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1 BEVEZETES

Két valuta egyméshoz viszonyitott arfolyama mind makrodkonomiai, mind mikrodkondmiai
szemszOgbdl (pl. az egyének, vallalatok szdmara) is fontos tényezd. Ha csak a hétkoznapi
dolgokra gondolunk: az egyének vagy a vallalatok altal megvasarolni kivant javak egy része
kiilfoldrél szarmazik, s az adott valuta arfolyama is befolyasolja ezen javak arat, igy végso
soron a fogyasztas és az import mennyiségére is hatast gyakorol. De nem csak a fogyasztas és
az import mennyiségét befolyasolhatja az arfolyam, hanem azok szerkezetét is. Ugyanez a
hatas kinalati oldalon is megjelenik, egy leértékeltebb valuta 6sztondzheti az exportot, mivel
igy a kiilfoldi szereplok szamara olcsobba valnak a hazai javak. De az arfolyam a
megtakaritasok, a befektetések szerkezetét is befolyasolhatja, aminek akar komoly makro
kovetkezményei is lehetnek. Példaként emlithetjiilk a magyar devizahitel-valsagot, melynek
soran a szereplok arfolyamkockazattal kapcsolatos dontéseinek komoly tarsadalmi és
gazdasagi kovetkezményei lettek. Szamos példat lehetne még hozni az arfolyam gazdasagi
folyamatokra gyakorolt hatdsaval kapcsolatban, de egy kovetkeztetés mar a fenti példak
alapjan is levonhat6: ezek a hatdsok végsd soron befolyast gyakorolnak a kibocsatas rovid
tavl ingadozésaira.

Az arfolyam fontos transzmisszios csatorna, amelyen keresztiil a gazdasag jovedelme
befolyasolhato, igy az arfolyam politika a monetéris politika egyik fontos eszkoze lehet.
Emiatt [ényeges kérdés egy nemzetgazdasag szamara, hogy milyen arfolyamrendszert valaszt:
rugalmas vagy fix darfolyamrendszert, a két széls0 eset kozotti atmenetet (pl. savos
arfolyamrendszer), vagy épp kozds valutdt vezet be egy masik régid vagy nemzetallam
valutdjaval, s ezaltal lemond az Onalld6 monetaris politika eszkozérdl. Akarmilyen
arfolyamrendszer mellett dont is egy nemzetgazdasag, az arfolyam egyike lesz azoknak a
monetaris makrogazdasagi fundamentumoknak, melyek meghatdrozé jelentéséggel birnak
egy gazdasag miikodésében. Igy az arfolyamok mind rovid tava, mind hossza tava
viselkedésének magyardzata valamennyi gazdasagi szerepld szdmara hasznos lehet (legyenek
azok nemzetallamok, vallalatok, vagy egyének). Bar a redlarfolyam vizsgdlata is népszerii
tertilet, ebben a tanulmanyban csak a nominalis arfolyam tanulményozéasara szoritkozunk,
annak is csak a hosszu tavu viselkedésére keresiink magyardzatot az egyik legnépszeriibb

hosszu tava egyensulyi modell, a monetaris arfolyammodell(ek) empirikus tesztelésével.



Motivacio

Két valuta relativ ara rovid tdvon extrém meértékii volatilitast mutathat, kiilonosen lebegd
arfolyamrendszer esetén, de az arfolyam ingadozdsa hosszi tavon is megfigyelhetd. Az
arfolyam mind rovid tdv, mind hosszii tava viselkedésének magyaradzata régota
foglalkoztatja a kozgazdaszokat. A legegyszeriibb arfolyammodell mar az 1920-as években
kialakult, majd Rogoff [1996]-0s munkajaban mutatott ra az arfolyamokkal kapcsolatos
rejtélyre: 1) hogyan lehet modellezni az arfolyam hosszu tavu viselkedését, melyben hosszan
elnyuld perzisztens eltérések tapasztalhatok annak hosszi tava egyensulyi szintjétol, 2)
illetve, hogyan modellezhetd az arfolyam extrém mértéki rovid tdva volatilitdsa. Erre az
irodalomban vésarloerd-paritasi (PPP) rejtélyként hivatkoznak. Mi ebben a tanulmanyban a
PPP rejtély csupan egyik dimenzidjara, a nominalis arfolyamok hosszu tava viselkedésére
kereslink magyarazatot.

A vasarloerd-paritds mellett a legmeghatarozobb hosszii tdva egyenstlyi modellek,
melyek a nomindlis arfolyamok hosszu tava viselkedését magyardzzak, az arfolyamok
monetaris modelljei. Az arfolyammodelleket altalaban két szempont alapjan értékelik az
irodalomban: 1) a mintavétel idészakdra megbecslik a modellt, s a kapott egyiitthatokat
Osszevetik az elméleti modell egyiitthatoival, 2) a masik modszer, hogy megvizsgaljak, az
adott modell mennyire képes eldrejelezni az arfolyam mozgasat. A  monetaris
arfolyammodellek meghataroz6 elemei mind maganak a nemzetkdzi kozgazdasagtannak,
mind az arfolyam-modellezésnek, ennek ellenére empirikus igazolasuk vitatott kérdés. De az
empirikus tesztelések kudarcainak ellenére nem biztos, hogy el kell vetniink ezeket az
elméleti megkozelitéseket. Egyrészt valoszinli, hogy a modellek empirikus tesztelésének
technikdjaban kell keresni a megoldast, mert a nem megfeleld technikdk alkalmazésa torzitja
az eredményeket, illetve hamis regresszidhoz vezethet; masrészt lehet, hogy tul erés az
arfolyammodellek értékelése soran az a kritérium, hogy az eldrejelzd képességiik jobb legyen,
mint a véletlen bolyongésé, ezért mas kritériumok alapjan kell értékelniink 6ket (Engel et al.
[2007]). Meese ¢és Rogoff [1983]-as munkdja ota — melyben megallapitottak, hogy a
monetaris modellek eldrejelzés tekintetében nem muljak feliil a véletlen bolyongast — szdmos
tanulmany tette probara a monetaris arfolyammodellek eldrejelzd képességét. De egy modell
elérejelzd képessége alapjan aligha lehet kovetkeztetni annak magyardzo képességére. Ebben
a tanulmanyban csak a monetéris arfolyammodellek, illetve a tanulmany masodik felében
emellett a monetaris arfolyammodellek egyik kozponti feltételének, a vasarlderd-paritdsnak —
mely szintén egy hosszu tava egyensulyi modell — a magyardzo képességével foglalkozunk,

azaz csak megbecsiiljiik a modelleket. Feltételezziik, hogy ezek a modellek megfeleléen



képesek magyarazni a nomindlis arfolyamok hosszu tavu viselkedését, de ennek igazoldsahoz

megfeleld modszertani eljaras alkalmazasara van sziikség.

Kutatasi kérdések
A monetaris arfolyammodelleket — és a PPP-t is — sokdig rovid tava modellként kezelték. De
ahogy elfogadotta valt, hogy ezek a megkdzelitések hossza tava egyensulyi modellek, olyan
modszertani eljardsok alkalmazésa valt szlikségessé, amelyek képesek megragadni ezeket a
hosszu tava hatisokat. Engle és Granger [1987]'-es munkaja hozta meg az attdrést a
kointegracié fogalmanak bevezetésével. Igy a nemstacioner idésorok kozotti kapcsolatok is
vizsgalhatova valtak, ha azok kointegraltak, vagyis ha l1étezik kozottiik hossza tavi egyensulyi
kapcsolat. De sok esetben még koinetgracids eljarassal sem sikeriilt igazolni a monetaris
arfolyammodellek feltevéseit. Az iddsoros technikdk szamos esetben nem hoztdk meg az
atlité sikert a tesztelés terén. Az irodalomban tobben az adatok hidnya miatti rovid
iddsoroknak tulajdonitottdk a monetaris arfolyammodellek empirikus tesztelésének kudarcat,
mivel igy az egységgyok és kointegracios teszteknek kicsi az erejiik, hogy elutasitsak a
nullhipotézist (a kointegracié hianyat). De a tesztek ¢és a becslések pontossaga a
megfigyelések szdmanak novelésével javithato. Ezt pedig két modon tudjuk elérni: 1) vagy a
szokasosnal hosszabb iddsorokat vizsgalunk meg, 2) vagy panelbe rendezziik az adatokat. A
tanulmanyban ennek megfelelden iddsoros €s panelvizsgalatokat is végziink.

A monetaris arfolyammodellek (és a PPP is) gyenge és erds koncepcioban is tesztelhetok.
Gyenge koncepcioban empirikusan igazoltnak tekintjiilk a monetaris arfolyammodelleket, ha
kimutathato a kointegracié a nominalis arfolyam és a vizsgalt valtozok kozott. Igy az idésoros

vizsgalatoknal az elsd kutatési kérdésiink:

1. kutatasi kérdés: A vizsgalt arfolyamok esetén gyenge koncepcioban igazolhatok-e
empirikusan a monetaris arfolyammodellek feltevései, azaz iddsoros kointegrdacios tesztekkel
kimutathato-e hosszu tavu egyensulyi kapcsolat a négy nomindlis arfolyam és a vizsgalt
monetaris makrogazdasagi fundamentumok (nominalis pénzkinalat, realjovedelem) kézott?

Ha igen, akkor ez inkabb a korlatlan vagy a korlatozott specifikaciok esetén érvényesiil?

Ha a vizsgalt arfolyamok gyenge koncepcidban igazoljdk is a modellek feltevéseit, nem

biztos, hogy erds koncepcidban is ugyanez a helyzet. Arra is kivancsiak vagyunk, hogy az

'Az integracio és a kointegracié fogalmat mar Granger [1981] is definialta.



elmélet altal vart eldjeleket kapjuk-e az egyes valtozok esetén, illetve a becsiilt egyiitthatok

mértéke kozeliti-e a vart elméleti mértéket. fgy a masodik kutatasi kérdésiink:

2. Kkutatasi Kkérdés: A vizsgalt drfolyamok erds tesztelési koncepcioban empirikusan
alatamasztjak-e a monetaris darfolyammodellek feltevéseit, azaz a monetaris makrogazdasagi
fundamentumok (nomindlis pénzkinalat, redljévedelem) a monetaris drfolyammodellek
feltevéseivel osszhangban befolyasoljak-e a vizsgalt négy nominalis darfolyam hosszu tavu

viselkedését? Ha igen, akkor ez inkabb melyik specifikdcio esetén igazolhato?

A masik ut, mellyel novelhetdé a megfigyelések szdma, hogy panelbe rendezziik az
adatainkat. A panelvizsgalatok soran 0Osszességében 14 OECD-orszdg ¢és az eur6zona
valutdjanak dollararfolyamat vizsgaltuk meg, oOtféle kointegralt panelbecslési eljarassal.
Ezeknél a vizsgélatoknal is arra keressiik a valaszt, hogy a rendelkezésre allo minta becslései
mennyiben igazoljdk empirikusan a monetaris arfolyammodellek feltevéseit, illetve ezekben
az esetekben a monetaris arfolyammodellek egyik kozponti feltételét, a vasarlo-erd paritast is

megvizsgaltuk. Igy a harmadik és a negyedik kutatasi kérdés:

3. kutatasi kérdés: A vizsgalt OECD-orszagok dollararfolyamai és a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok (nominalis pénzkindlat, realjovedelem, arszinvonal) kozott
kimutathato-e kointegracio panel kointegracios tesztek segitségével, azaz gyenge tesztelési
koncepcioban igazolhatok-e monetaris arfolyammodellek és a PPP feltevései? Ha igen, akkor

mely specifikaciok esetéen?

4. Kkutatasi Kkérdés: A vizsgdalt OECD-orszagok dollararfolyamait a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok (nominalis pénzkindlat, redljévedelem, arszinvonal) a
monetaris drfolyammodellek, illetve a PPP feltevéseivel osszhangban befolyasoljik-e, azaz
eros tesztelési koncepcioban empirikusan igazolhato-e a két hosszu tavi egyensulyi
arfolyammodell? Ha igen, akkor mely specifikaciok és mely becslési eljardasok hoztak

kedvezobb (az elméleti feltevésekkel osszhangban [évo) eredményeket?

Mivel a panelvizsgalatok varhatdéan pontosabb eredményt hoznak a nagyobb megfigyelésszdm
miatt, ezért ezekben az esetekben megvizsgaltuk, hogy teljesiil-e az ardnyossidg ¢s a
szimmetria hipotézise a monetaris arfolyammodellek és a PPP esetén. Bar ezek teljesiilését

nem tekintettiik feltételnek a modellek igazolasaban. Igy a kovetkezd kutatasi kérdésiink:



5. kutatasi kérdés: A vizsgalt OECD-orszagok dollararfolyamainak becslése soran teljesiil-e
az ardanyossag és a szimmetria hipotézise? A vizsgalt mintdkon melyik hosszu tavu egyensulyi

arfolyammodellnél jellemzo inkabb a két hipotézis teljesiilése?

Mivel a monetéris arfolyammodellek ¢és a PPP empirikus igazolasa vitatott kérdés az
irodalomban, igy az utolsd kutatdsi kérdésiink a kapott eredményekre, és az alkalmazott
modszertanra vonatkozik. Az empirikus eredmények alapjan azt feltételezziik, hogy megfeleld
modszertani eljarassal, az eddigieknél hosszabb iddsorokon vagy panel adatokon igazolhat6 a
monetaris makrogazdasdgi fundamentumok meghatarozé szerepe a nomindlis arfolyamok
hosszu tava viselkedésének alakitasaban. A kérdés az, hogy a rendelkezésre 4ll6 mintdkon
végzett vizsgalatok eredményei alatdmasztjak-e ezt a feltételezést. Tehat ez a hatodik kérdés

az els6 négy kutatasi kérdéshez kapcsolodik.

6. kutatasi kérdés: A vizsgalt mintakon — az eddigieknél hosszabb idosorokon, illetve panel
adatokon — kointegracios eljaras alkalmazasaval igazolhato-e empirikusan, hogy a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok (nomindlis pénzkindlat, realjovedelem, arszinvonal) hosszu
tavon a monetaris drfolyammodellek és a vasarloerd-paritas feltevéseivel osszhangban

befolydsoljak a nomindlis arfolyamot?

A kutatéasi kérdések megvalaszolasadval a monetéris arfolyammodellek és a vasarloerd-paritas

empirikus igazoldsaval kapcsolatos vitdhoz szeretnénk hozzaszolni.

Gazdasagpolitikai relevancia
Az arfolyam a monetaris politikaban tolt be meghataroz6 szerepet. Bar a monetaris politikai
elképzelések az évek soran tobb valtozason mentek keresztiil, az arfolyam csatorna mindig is
fontos szerepet toltott be a transzmisszidés mechanizmusban. Viszont az arfolyam hossza tava
viselkedése elsdsorban a hosszl tavli arstabilitds megdrzése szempontjabol fontos. Bar a
monetaris arfolyammodellek mar a hetvenes években kialakultak, de akkor még csak rovid
tava modellként kezelték dket. Mint ahogy a monetaris arfolyammodellekkel kapcsolatban is
késoébb lett elfogadott azok hosszu tdva egyensulyi természete, gy a monetaris politikanak is
iddbe telett, mig a rovid- €s kozép tava fokusz mellett megjelent a hosszl tavu orientécid is.

A hetvenes években, illetve a nyolcvanas évek elején nagy vita zajlott a monetaris

aggregatumok monetaris politikdban betdltott szerepérdl (Poole [1970], Jordan — Stevens



[1971], Freedman [1981]), mely késobb is folytatodott (Estrella — Mishkin [1997], Nelson
[2003], Woodford [2003], Svensson [2005], Christiano et al. [2008]). Estrella — Mishkin
[1997] empirikusan vizsgalta a pénzmennyiség ¢és a nomindlis jovedelem, illetve a
pénzmennyiség €s az inflacid kozotti kapcsolatot havi adatokon az USA és Németorszag
esetén. Az USA esetén kevésbé kaptak kedvezd eredményeket a németorszagi eredményekhez
képest. Nelson [2003] a pénzmennyiség ¢és az inflacid, illetve a pénzmennyiség és az
aggregalt kereslet kozotti kapcsolatot vizsgéalta. Megéllapitja, hogy az inflaciot a pénz
mnnyisége vezérli, mely az aggregalt keresleti csatornan keresztiil valosul meg, igy a
pénzmennyiségnek meghatarozo szerepe van a monetaris politikdban. Ugyanakkor a szerzé
szerint a pénzmennyiség egy proxy, ami informéciot tartalmaz az aggregélt keresletre
vonatkozoan. Igy azok a modellek, amelyek nem tartalmazzak explicit a pénzmennyiséget,
nem feltétlen mondanak ellent a mennyiségi pénzelméletnek. Ezzel szemben Woodford
[2003] ¢és Svensson [2005] szerint a pénzmennyiség szerepe egyre csokken a monetaris
politikéban.

A monetaris politikdval kapcsolatos irodalomban minden korszakban megtalalhatd
vitatéma, hogy mik tartoznak a monetaris politika céljai kozé, illetve ezt milyen eszkoztarral
kell megvaloésitani (Friedman [1990], Issing [2009], Bayoumi et al. [2014]). A hetvenes évek
magas inflacids ratait kdvetden a nyolcavanas évek kdzepétdl egy alacsonyabb és stabilabb
inflacids korszak koszontdtt be. A jegybankok a mennyiségi célzasrol tobb esetben az
kamat lett, de Christiano et al. [2008] felhivja a figyelmet, hogy azoknak a jegybankoknak is
javasolt a monetdris aggregatumok kontrollalasa, melyek monetaris politikdja az irdnyado
kamaton alapszik. Tovabba az is felmeriilt, hogy a pénziigyi innovéciok hatasara a monetaris
aggregatumokat ujra kellene definidlni (Zssing [2009]).

A monetaris politika egyik legfontosabb célja a hosszii tavu arstabilitas elérése,
megteremtve ezzel a makrogazdasagi stabilitas egyik feltételét. De a legutobbi globalis
pénziigyi valsdg ramutatott arra, hogy stabil output rés és alacsony inflaci6 alatt is veszélyes
pénziigyi instabilitds alakulhat ki, azaz az eddigi monetéris politikai elképzeléseken
modositani kell. De Bayoumi et al. [2014] szerint a monetaris politika egyik legfontosabb
célja a valsadg utani idészakban is a hosszu tava arstabilitas fenntartasa kell, hogy maradjon.
(Bayoumi et al. [2014]) Ebben pedig meghataroz6 szerepe van az arfolyamnak, igy
meglehetésen hasznos lehet egy olyan modell, mely képes magyarazni a nominalis
arfolyamok hosszu tavu viselkedését. A monetéris arfolyammodellek ramutatnak arra, hogy a

nominalis pénzkinalat mennyisége ¢€s a realjovedelem hosszl tdvon meghataroz6 a nominalis



arfolyam viselkedésében, ez pedig az arszinvonal €s az inflacié alakuldsaban jatszik fontos
szerepet. Ebbdl a modellbdl is latszik, hogy a pénzmennyiség tovabbra is meghatarozo
szerepet kell, hogy jatszon a monetaris politikdban (fliggetleniil attél, hogy mennyiségi
célzast, vagy inflacidés célkovetést alkalmaz az adott jegybank), illetve ralvilagit a
makrogazdasagi valtozok kozotti Osszetett kapcsolatokra. Az arfolyam az egyik fontos
transzmisszios csatorna, melyen keresztiil a monetaris politika rovid tdvon befolydsolni tudja
a kibocsatast. Ugyanakkor hossza tadvon a kibocsatds meghatdroz6 a nomindlis arfolyam
viselkedésében, ami befolydsolja a hosszu tavu arstabilitast. De Bayoumi et al. [2014] szerint
a hosszl tavu arstabilitas nem lesz elegend6 célkitlizés a makrogazdasagi stabilitas eléréshez a
valsag utani kdrnyezetben. Sziikség van kozbiilsé célokra is, példaul a pénziigyi stabilitas
megvaldsitasara, a kibocsatds stabilitdsara, a kiilsO stabilitds elérésére, illetve nemzetkdzi
monetaris politikai egyiittmiikodésre. Ezeket lehetséges, hogy 1) vagy tjragondolt
instrumentumokkal kell célozni, példdul makroprudencialis eszkozokkel, tOkearamlas
menedzselésével, vagy devizapiaci intervencioval. (Bayoumi et al. [2014])

A monetdris politika altalaban rovid- és kozép tavra fokuszal, de tobb esetben sziikség van
a hosszl tavu orientacidra is (Issing [2009]). Adam [2007] szerint a monetaris politika
id6horizontjat nem lehet elére megallapitani. A sokkokat idében észlelni kell, elemezni kell a
természetiiket. A monetaris politikai reakci6 fligg a sokkok tipusatdl, a kezdeti
makrodkondmai feltételektdl, a nemzetkozi kornyezettdl és sok egyéb tényezotdl. Sokszor
hosszabb idétavon kell gondolkodni, mint a transzmisszids mechanizmus atlagos hossza, de
van, hogy, sokkal rovidebb id6 alatt all helyre az arstabilitds. Azt kell elérni, hogy a
varakozéasok miel6bb visszaalljanak a meghirdetett céllal konzisztens szintre. (Issing [2009])
Ehhez a nominalis arfolyam hossza tavu viselkedését is szamba kell venni. Masrészt Issing
[2009] kiemeli, hogy biztositani kell a mennyiségi pénzelmélet hosszu tavu teljesiilését, azaz,
hogy a pénzkinalat ndvekedése és az inflacid dsszhangban legyen. Ennek az egyik csatorndja
az arfolyam hossza tava viselkedése és az inflacios varakozasok megfeleld beallitasa, amit
szintén befolyasol az arfolyam. A monetaris politikdban kulcskérdés a varakozasok megfeleld
szinten tartdsa, ennek eléréséhez pedig hiteles monetéris politikdra van sziikség (Barro-
Gordon [1983], Cukierman [1992]). Ez feltétele a megfeleld makrodkonomiai eredmények
elérésének. Ehhez a jegybanknak el kell koteleznie magéat egy olyan politikdhoz, ami
konzisztens a céljaival, €s ezt atlathatd modon kell kommunikalnia. (Barro-Gordon [1983],
Cukierman [1992])

Igaz, a valsdg utan megjelent az a nézet, hogy inkabb ,tobb miivészet és kevesebb

tudomany” (,,more art and less science”) kell a monetaris politikdban (Bayoumi et al. [2014])



— a valtozok kozotti kapesolatok mdodosulasa miatt (pl. laposabb Phillips gorbe) —, de ez nem
feltétlen jelenti azt, hogy a dontések meghozatalakor egyaltalan nem kell figyelembe venni a
modellek becslésébdl, vagy eldrejelzésébdl szarmazd eredményeket. A monetaris politikai
dontéshozokat szamos Osszetett modell segiti, de az olyan egyszerii, kalsszikus modellek
feltevései is nyujthatnak tamogatdst a dontések meghozatalaban, mint a monetaris

arfolyammodellek; tobb esetben akér az dsszetettebb modellek alapvetd épitdkdveként.

A dolgozat szerkezete
A dolgozat hirom nagy fejezetb6l 4all: a monetaris arfolyammodellek elméleti
megkozelitésébdl, az iddsoros vizsgalatokbol és a panelvizsgéalatokbol.

Az elsé fejezet elsd felében attekintjiik a monetaris arfolyammodellek feltételeit. A
monetaris arfolyammodellek feltevéseinek teljesiilése harom feltételhez kotott: a) fenndll a
vasarloerd-paritas, b) érvényesiil a fedezetlen kamatparitas és c) a pénzkeresleti fliggvény
idoben stabil. Majd a feltételek targyaldsit kovetden bemutatjuk a monetaris
arfolyammodellek harom fajtajat: a) a rugalmas arak monetaris modelljét, b) a ragados arak
monetaris modelljét és c) a realkamat-kiilonbségek modelljét. Mivel altaldban az irodalom a
monetaris arfolyammodellek redukalt formajat teszteli, és ez képezi a mi vizsgalataink alapjat
is, igy a monetaris arfolyammodellek redukalt formajat is bemutatjuk.

A masodik fejezetben ismertetjiik az idésoros vizsgalatainkat és azok eredményeit. A
tesztelési stratégia és a tesztelés menetének targyalasat kovetden kozoljik az idésoros
egyseéggyok tesztek eredményeit, az Engle — Granger €s a Johansen kointegracios teszt
eredményeit, végiil a vizsgalt négy arfolyamra a kointegralt VAR modellek becslési
eredményeit. Az idésoros eredményekkel kapcsolatos tézisek a fejezet végén talalhatok.

A harmadik fejezetben szintén ismertetjiik a tesztelési stratégiat €s a tesztelés menetét,
kozoljik a panel egységgyok tesztek eredményeit, a panel kointegracios tesztek és a
kointegralt panelbecslések eredményeit. Végiil a panelelemzés soran megallapithatd tézisek
olvashatok.

Az utolsé fejezetben Gsszegezziik a dolgozat megéallapitasait, igy Gjra k6zoljiik a dolgozat
soran megallapitott téziseket, illetve megfogalmazunk egy hatodik tézist is az elsé négy tézis

alapjan.



2 A MONETARIS ARFOLYAMMODELLEK ELMELETI

MEGKOZELITESE

A monetaris arfolyammodellek az 1970-es években alakultak ki, s a Bretton Woods-i rendszer
Osszeomlasat kovetden az arfolyamok irodalmanak népszerti kutatdsi témajava valtak. A
Bretton Woods-i rogzitett arfolyamok rendszerét 1973-ban a legtobb orszagban felvaltotta a
lebegd arfolyamok rendszere, és a nemzetkozi gazdasagi kornyezet szdmos valtozason ment
at. Kiterjedt toke- és pénzpiacok jottek 1étre, ami lehetévé tette a befektetdk szdmara, hogy
nagy pénzosszegeket egyik pillanatrol a masikra valtsanak at kiilonbozd valutdkra. Példaul az
1980-as évek végére a bruttd tokedramlas 600 milliard dollarra névekedett, ami akkoriban az
aggregalt folyd fizetési mérleg egyensulytalansagok kétszerese volt. (Turner [1991]) A
gazdasagi szereplok varakozéasait az arfolyamvaltozasokkal kapcsolatban nagymértékben
befolyasolta a valuta kereslete, illetve kindlata, azaz hogy a devizapiacokon melyik valutat
adjak el, vagy veszik meg. Ha egy valuta leérté¢kel6dott, a piaci szereplok egy olyan valutdba
tettek at a pénziiket, melynek értéke nétt a tobbi valutdhoz képest, azaz felértékelddott.
(Pilbeam [2005]) Példaul 1986 és 1989 kozott tobb mint kétszeresére nétt a nemzetkozi
valutaforgalom, ami sokkal gyorsabb novekedést jelentett az aruk és szolgaltatasok
nemzetkodzi kereskedelmében bekdvetkezett novekedéshez képest. 1989-ben a globalis napi
valutaforgalom koriilbeliil 650 milliard dollarra volt tehetd (ez akkoriban negyvenszerese volt
az atlagos napi vilagkereskedelmi forgalomnak), ez 2013 &prilisara kortilbeliil 2000 milliard
dolléros napi forgalomra nétt. (Turner [1991], BIS [2013], 1. tablazat, 1. 0.) Azaz a lebegd
arfolyamrendszer kialakulasaval a tékedramlas szabadd4 valt az orszagok kozott. Ugy tint,
hogy a vasarloeré-paritdas modellje tobbé mar nem ragadta meg az arfolyamokat befolyasolo
legjelentdsebb tényezdk mindegyikét a megvaltozott nemzetkdzi gazdasagi kdrnyezetben.

A monetaris arfolyammodelleket sokaig rovid tavi modellként kezelték, majd a
nemstacioner idOsorok vizsgalatanak fejlodésével, ¢€s a kointegracid irodalmanak
kialakulasaval (Engle — Granger [1987]) a modellekben szerepld valtozok hossza tava
egyensulyi kapcsolatanak vizsgalatara helyez6dott a hangstuly. Mark [1995] volt az elsd, aki a
monetaris arfolyammodelleket hosszu tavih modellként értelmezte. Bar a monetaris
arfolyammodellek mai napig meghatarozo jelentdséggel birnak a nemzetkdzi kdzgazdasagtan
elméletei kozott, empirikus teszteléseik eredményei igen valtozatosak. Szamos esetben
negativ képet mutatnak, még tobb esetben a kointegracios technikékat alkalmaz6 tesztelések

eredményei is. Ugyanakkor a kointegracids technikék tovabbi fejlédésével (pl. kointegralt



panel becslése), és az id0 mulasdval a hosszabb iddsorok tesztelésének Ilehetdségével
megszaporodtak a pozitiv eredményt elérd vizsgalatok is. Az empirikus tanulményok sikerei
¢s kudarcai is folyamatos 0sztonzoként hatnak e teriilet tovabbi kutatdsara, akar uj vagy
tovabbfejlesztett arfolyammodellek megalkotdsanak irdnyaba, akar a modszertan
fejlesztésének iranyaba, igazolandd a monetaris arfolyammodellek empirikus érvényességét.
fgy vagy gy, a hetvenes évek klasszikus modelljei napjainkban sem vesztettek vonzerejiikbél
a témaban kutatok szamara.

A fejezet els6 részében a monetaris arfolyammodellek harom ,.épitokovét” — azaz a
monetaris arfolyammodellek feltételeit — mutatjuk be részletesen. Majd a masodik részben
magukat a monetaris arfolyammodelleket, illetve a monetéaris arfolyammodellek redukalt

formajat.

2.1 A monetaris arfolyammodellek épitokovei

A monetaris arfolyammodellek a pénzkereslet és a pénzkinalat szerepét hangstlyozzdk a
nominalis arfolyam meghatdrozasaban, s az arfolyamra ugy tekintenek, mint a pénz arara, ami
egy masik pénzben van kifejezve. (Chinn [2012]) Ezek a modellek harom feltételezésen
alapulnak: 1) teljesiil a vasarléerd-paritdas (PPP), 2) a kiilonb6zd pénziigyi eszkozok (pl.
kotvények) egymas tokéletes helyettesitdi, azaz fennall a fedezetlen kamatparitas, 3) illetve,
hogy a pénzkeresleti fliggvény idében stabil. (Bilson [1978], Rapach — Wohar [2004]) A
kovetkezOkben a monetaris arfolyammodellek e harom ,,épitokovét” mutatjuk be

részletesebben.

2.1.1 Vasarloero-paritas
A vasarlderd-paritas (purchasing power parity — PPP) az egyik fundamentalis épitéeleme a
monetaris arfolyammodelleknek. Ez volt az elsé modell, amely a nomindlis arfolyamok
viselkedését magyarazta. Az 1920-as évek végén latott napvilagot, Gustav Cassel munkassaga
nyoman (Cassel [1921, 1922, 1928]). Bar a klasszikusok is foglalkoztak ezzel a témaval, ugy
mint John Stuart Mill, Viscount Goschen, Alfred Marshall, Ludwig von Mises, de Cassel volt
az elsd, aki empirikusan alkalmazhaté elméleti formaba dolgozta at a vasarloerd-paritds
modelljét. (Rogoff [1996])

A vasarlderO-paritas egyik fontos feltétele az egységes ar elvének (Law of One Price —

LOP) teljesiilése. Eszerint ugyanannak az arunak ugyanaz az éra a kiilonb6z6 orszagokban, ha
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azonos valutdban fejezziik ki azokat, mivel ha arbitrazs lehetdség lenne a piacokon, akkor azt
a piaci szereplok kihasznalnak, ezéltal pedig az arak kiegyenlitddnének. Tehat az aruarbitrazs
az, ami az egyes aruk arat nemzetkozileg kiegyenliti. Ekkor az egységes ar elvének abszolut

crcr

P=EF, (1)

1
ahol P az i-edik 4ru 4ra a hazai orszagban hazai valutdban kifejezve, P~ az i-edik aru 4ra a

kiilfoldi orszagban kiilfoldi valutdban kifejezve, E pedig a nominalis arfolyam (a kiilfoldi

valuta ara hazai valutaban). A LOP relativ verzioja egy gyengébb feltételt jelent:

¢

Pi,t+1 — Ei,t+1 . Pi,t+1
P, E, P,
vagy masképp:
E[’t+1 — i,t+1 . P:t (2)
E P, P

it o L
A (2) egyenlet szerint a nominalis arfolyam ardnyosan valtozik az i-edik aru relativ aranak
valtozasaval. Lathatd, hogy az aruarbitrdzs kdzponti szerepet jatszik a PPP teljesiilésénél. De
ahhoz, hogy az egységes ar elve érvényesiiljon, tovabbi feltételeket kell tenni: a PPP
megkivanja, hogy a piacokon ne legyenek tranzakcids koltségek (példaul szallitasi koltségek,
adok, vamok, illetékek, egyéb nem vamjellegli akadalyok), illetve a kereskedett aruk és
szolgaltatasok homogének legyenek, azaz ne legyen kozottiik mindségi eltérés. Ha a fenti
feltételek az aruk elég széles korére teljesiilnek, akkor azonos valutaban kifejezve a megfeleld
orszagok arszinvonalai egyenldk, vagy masképp, a nomindlis arfolyam meghatarozhaté a
megfeleld két orszdg arszinvonaldnak hanyadosaként (Rogoff [1996]). Az arszinvonalat az
aruk széles korének aggregalasabol kapjuk meg:

N N
Zal.Pl. =EZal.Pl.*, 3)

i=l1 i=l

N N
ahol P=>o,P a hazai arszinvonal, P’ =) aP a kiilfoldi 4rszinvonal, illetve a sulyok
=l i=1

N
Osszege egy: Zal. =1. (Marsh et al. [2012]) Cassel eredetileg abbdl a megfigyelésbdl indult
i=1

ki, hogy az arfolyam két valuta relativ ara, illetve hogy egyensulyban a valutdk relativ

értékeinek a relativ vasarloerejiiket kell tiikrozni. A hazai valuta vasarloereje —, a kiilfoldi
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valuta vasarloereje pedig % , 1gy az arfolyam E = Pﬁ kell, hogy legyen (Mark [2001]). Erre

az Osszefiiggésre abszolut vasarloerd-paritasként hivatkozik az irodalom. Tekintsiik a
valtozok logaritmusat, akkor az abszolut PPP a kovetkez6 alakban irhat6 fel:
e=p-— p* > (4)

ahol a kisbetiik a valtozok logaritmusait jelolik. Mivel az abszolut PPP feltételei szigoruak,
amik a valdsdgban gyakran nem teljesiilnek, és a tesztelésnél kiilonbozd problémak meriiltek
fel (Ggy, mint az arindexek nemzetkozi eltérései és adathiany), ezért a relativ PPP kertilt
elotérbe a vizsgalatok sordan. A relativ PPP a nomindlis arfolyam valtozasat magyardzza a
PPP csak azt kivanja meg, hogy az arfolyam ndvekedési ratdja egyenlitse ki a hazai és a
kiilfoldi arindexek novekedési ratai kozotti kiilonbséget. (Rogoff [1996]) A relativ PPP a

kovetkezo alakban irhato fel,
Ae=Ap—Ap", (5)
ahol a A -4k a valtozok valtozasat jelolik (pl.: Ae, =e, —e ).

Kezdetben a PPP-t rovid tava eszkozként kezelték, késobb a hosszu tava real- és
nominalis arfolyam vizsgélatahoz hasznaltdk. Vannak tanulmanyok, melyek a nominalis
arfolyam és az arszinvonalak egylittmozgasat vizsgaljak, és vannak, melyek a realarfolyam
visszatérését vizsgaljak egy hossza tdva egyensulyi szinthez. Ekkor tulajdonképpen a PPP-t6]

valo eltérést teszteljiik:

g=e—p+p, (6)
ahol ¢ jeloli a redlarfolyam logaritmusat. Lathat6, hogyha nincs eltérés a PPP-tdl, akkor
q = 0. Praktikusan ekkor a realarfolyam stacionaritasat tesztelik. (Chinn [2012])

Bérhogyan is tekintiink a PPP-re, tesztelésének rendkiviil széles korti irodalma van.
Viszont a vizsgalatok sok esetben nem igazoltak a PPP érvényesiilését. Az irodalomban a PPP
empirikus kudarcara, vagyis az arfolyam extrém mértékii rovid tava volatilitasara és az
arfolyam PPP szinthez valo lasst visszatérésére, Rogoff 1996-os tanulmanya nyoman ,,PPP
puzzle”-ként hivatkoznak. A ,,puzzle” megoldasat, magyarazatat tobb aspektusbdl is meg
lehet kozeliteni, a kudarcnak tobb oka is lehet. Az egyik ok, hogy a PPP kozponti feltétele, az
egységes ar elve, nem teljesiil, mivel altaldban az arfolyam sokkal volatilisebb, mint a relativ
arak. A korai tanulmanyok tipikusan nem tudtédk igazolni a LOP feltevéseit (Isard [1977],
Richardson [1978]). Val6észintileg, mert szamos kereskedelmi forgalomba keriilé aru inputja

nagymértékben tartalmaz kereskedelmi forgalomba nem keriild javakat. A kereskedelmi
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forgalomba nem keriild joszagoknak pedig nem tud az 4ra nemzetkdzi viszonylatban
kiegyenlitddni (Richardson [1978]). Burstein et al. [2003] is felhivja a figyelmet, hogy a
gazdasagok kozel sem olyan nyitottak a kereskedelmi forgalomba nem keriilé aruk novekvo
részesedése miatt. Masrészt, bar a vamok jelentdsen csokkentek, a nem vamjellegi
korlatozasoknak még mindig jelent0s szerepiik van (Knetter [1997]). Egy masik elterjedt
nézet a ,,piachoz vald é&razas” (pricing-to-market — PTM) a LOP empirikus kudarcénak
magyarazatdra. Krugman 1978-as irdsaban allapitja meg, hogy ugyanannak az arunak
kiilonboz6 orszagokban kiilonb6zo lehet az ara, ha azokat oligopolisztikus cégek értékesitik,
vagyis ardiszkriminacié meriilhet fel (Krugman [1978]). A PTM irodalménak széleskori
attekintését adja Goldberg és Knetter [1997]. A nemzetkozi aruarbitrazs masik fontos
akadalyoz6 tényezdje a tavolsag. Engel — Rogers [1996] az USA-ban és Kanadaban vizsgélta
meg a LOP-tol valo eltéréseket. Megallapitottak, hogy a varosok kozotti tavolsag jelentds
mértékben magyardzza ugyanazon aruk arinak eltérését kiilonbozé varosokban. De az
arkiilonbségek sokkal nagyobbak voltak olyan varosokban, amelyek a hatar kiilonbozo
oldalan helyezkedtek el, olyan aruk &raihoz képest, amelyek azonos tavolsagban 1évo
varosokban taldlhatok, de egy orszadghataron belill. Ezt a jelenséget az irodalom
,hatarhatasnak” nevezi. Rogers — Jenkins [1995] szerint a ,hatarhatas” nemcsak az
arkiilonbségek volatilitasat noveli, de azok perzisztenciajat is. Ezen kiviil megallapitja, hogy a
ragados arak és a kereskedelmi forgalomba nem keriild aruk jelenléte is hozzajarul a PPP nem
teljestiléséhez. A kompetitiv piac feltételeinek sériilése (pl. tranzakcios koltségek jelenléte)
szintétn nem kedvez a LOP teljestilésének (Davutyan — Pippenger [1991]). Tobben a
realarfolyam hosszii tava egyensulyi szintjéhez valdé nemlinearis alkalmazkodasat a
tranzakcios koltségek jelenlétére vezetik vissza (Sercu et al. [1995], O’Connel — Wei [2002]).
Ugyanakkor panelben tesztelve a LOP-ot Parsley ¢s Wei [1996] gyorsabb konvergenciat
tapasztalt, de az alkalmazkodas nemlineéris. A PPP-t6] vald eltérés, €és a LOP eltérésének
vizsgalatanal is azt feltételezziik, hogy a redlarfolyam egy stacioner adatgenerald folyamatbodl
szarmazik, azaz az egyensulyi szinthez vald visszatérés konstans sebességili. De a tesztelések
soran kidertiilt, hogy ez nem igy van. Tovabba az empirikus tesztek alapjan kivehetd, hogy a
LOP hosszu tdvon érvényesiil.

Egy masik ok az egyes javak aranak aggregéalasaval kapcsolatos. Mivel a PPP tesztelését
az egyes aruk arabol képzett arindexekkel teszteljiik, ezért az indexekkel kapcsolatos 0sszes
probléma felmeriil. Rogton az elsd kérdés, hogy milyen darindexet alkalmazzunk a
teszteléshez. A casseli megkozelités olyan arindexet javasol, amely az éltalanos arszinvonalat

reprezentalja, mivel nem tartotta fontosnak, hogy az alkalmazott arindex ne foglalja magaba a
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kereskedelmi forgalomba nem keriild aruk arat. (Mark [2001]) Ezt a megkozelitést tobben is
kovették, tobbek kozott Frenkel [1978], aki szerint a PPP tesztelésekor az draknak a valutak
belsd értékét kell tiikrozni, és ez nem csak a kereskedelmi forgalomba keriild javak arat
jelenti. Kifejezetten a teljes arszinvonalat reprezentald indexszel kell elvégezni a PPP-vel
kapcsolatos vizsgalatokat. Az irodalom nagy része igy a fogyasztoi arindexet (Comsumer
Price Index — CPI) alkalmazta a vizsgalatok soran (Hakkio [1984], Abuaf — Jorion [1990],
Kim — Lima [2010]). Akik inkdbb azt a nézetet képviselték, hogy a PPP elsésorban a
kereskedelmi forgalomba keriilé arukra teljestil (Officer [1986], Sarno — Chowdhury [2003]),
tobbnyire a termeldi arindexet (Producer Price Index — PPl vagy Wholesale Price Index —
WPI) alkalmaztak a vizsgalataik soran (Cheung — Lai [1993], Wu [1996], Lafrance et al.
[1998], Erdey — Foldvari [2009]). De vannak olyanok is, akik sajat maguk allitottak el6
arindexet, hogy az minél kevésbé tartalmazza a kereskedelmi forgalomba nem keriilé aruk
arat. Példaul ezt szem el6tt tartva Sarno — Chowdhury [2003] negyedéves arindexet készitett
hat orszagra: Németorszag, Franciaorszag, Olaszorszdg, Nagy-Britannia, Japan, Amerikai
Egyesiilt Allamok. A masik probléma, az egyes orszagok arindexeiben szereplé arukosarak
kiilonbozdsége, illetve kozel hasonld arukosar alkalmazasa esetén is valdszinilileg az
arukosarakban szerepld javak kiilonboz6é sullyal szerepelnek az arindexekben az egyes
orszagok eltéré fogyasztdsi szokasai miatt. Az elérhetd aruk kore is eltérhet orszdgonként,
holott az elmélet hasonld aruk €s arukosarak Osszehasonlitasat javasolja. Minél nagyobb az
eltérés a stlyokban, annal nagyobb lesz az eltérés a PPP-t6l, még akkor is ha, a LOP fennall
az egyes arukra. Az arukosarak kiilonb6z0ségénél ugyanez a helyzet. Nem véarhatjuk, hogy
kiilonbozd arukosarak arindexe egyenld legyen azonos valutdban kifejezve. (Rogoff [1996],
Marsh et al. [2012]) Voltak probalkozasok, melyek megkisérelték kikiiszobolni a felmért
arukosarak kiilonb6z0ségébdl szarmazo problémat. Summers — Heston [1991] magabdl a
megbecsiilt abszolit PPP-kbdl készitett adatbazist a ,,Nemzetkdzi Osszehasonlitdsi Program”
(International Compariosn Programme — ICP) keretében, ezért az irodalomban ICP
adatbazisként hivatkoznak rd. Az adatbazis eldnye, hogy azonos arukosarakat hasznaltak a
becslés soran az egyes orszadgok esetén. De sajnos komoly hatranya, hogy nem rendszeresen
gyljtottek Ossze az adatokat (1970-t61 Ot évenként), ezért az adatbazis sok extrapolaciot
tartalmaz, illetve kevés orszagra kozoltek informaciot. Az aruk kozotti mindségbeli
eltéréseknek is szerepe van a PPP nehézkes empirikus igazolasaban, viszonylag hasonl6 aruk
esetén is. (Rogoff [1996], Marsh et al. [2012])

A feltételek tovabbi sériilése, ugy mint a tranzakcids koltségek, szallitasi koltségek,

vamok, nem vamjellegli korlatozasok jelenléte tovabbi eltérésekhez vezet a PPP-t6l (Ricci et
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al. [2013]). A harmadik feltétel, hogy az aruk homogének legyenek. Sajnos tobb vizsgalat
szembesiilt azzal a problémaval, hogy viszonylag homogén aruk vizsgalata esetén sem allt
fenn a LOP (Engel [1993]), azaz ennek a feltételnek a sériilése is csak részben magyarazza a
PPP bizonytalan igazolasat. Az arupiacok ¢€s tokepiacok eltérése is nagymértékii volatilitast
okozhat a nominalis arfolyamban. Mivel az arupiacokon rovid tadvon az arak ragaddsak, ezzel
ellentétben az arfolyam gyorsan alkalmazkodik az ij informacidkhoz. igy révid tavon az
arfolyam tullendiilhet a hosszi tavi egyensulyi szintjén, igy a PPP csak hossza tavon
érvényesiilhet (Dornbusch [1976]).

A nomindlis arfolyam hossza tavih PPP-t6l valo eltérésének az egyik legnépszeriibb
magyarazata a Balassa [1964]* és Samuelson [1964] altal kidolgozott Balassa — Samuelson’
modell a szektorok kozotti termelékenységkiilonbségekkel kapcsolatban. Allitasuk szerint a
munkatermelékenység magasabb a gazdag orszagokban, és ez a termelékenységkiilonbség
elsésorban a kereskedelmi forgalomba keriild aruk szektoraban jellemz6. A modell szerint, ha
azonos valutdban fejezziik ki az orszdgok arszintjeit (példaul dolldrban), akkor a gazdag
orszagoknak magasabb az arszinvonala, mint a szegény orszagoknak, azaz pozitiv kapcsolatot
talltak az egy f6re jutod jovedelem és az arszinvonal kozott®. Szerintiik ennek a jelenségnek az
az oka, hogy a gazdag orszagok relative termelékenyebbek a kereskedelmi forgalomba kertild
aruk szektoraban, mint a szegény orszagok. Igy a szegény orszigokban az alacsony
termelékenység miatt alacsonyak a bérek a kereskedelmi forgalomba keriil6 aruk szektoraban,
amely relative alacsony arat eredményez a kereskedelmi forgalomba nem keriild aruk
szektoraban is, még akkor is, ha itt a termelékenységiik ugyanakkora, mint a gazdag
orszagokban. A gazdag orszdgokban a kereskedelmi forgalomba keriil6 aruk szektoraban
magas bérek alakulnak ki, ami magas bérekhez vezet a kereskedelmi forgalomba nem keriil6
aruk szektoraban is, annak ellenére, hogy a termelékenység ott nem nagyobb, mint a szegény
orszagokban. Igy a kereskedelmi forgalomba nem keriild aruk dragabbak a gazdag

orszagokban, mint a szegény orszagokban. (Balassa [1964], Samuelson [1964])

Balassa Béla [1964]-es munkdajat magyarul olvashatjuk Darvas — Halpern (szerk.) [1998]-as
tanulmanykdtetében.
3 A modellre az irodalomban Harrod — Balassa — Samuelson hatasként is hivatkoznak, tobbnyire Harrod 1933-as
€s 1939-es munkaja alapjan.
* Kravis — Lipsey [1983] és Bhagwati [1984] is kidolgozott egy modellt, melyben szintén arra a kdvetkeztetésre
jutnak, hogy a gazdag orszagok arszinvonala magasabb a szegény orszagok arszinvonaldhoz képest. Ok abbol a
feltételezésbol indulnak ki, hogy a téke-munkaerd ardnya a gazdag orszdgokban nagyobb (a nem tokéletes
tOkearamlas miatt), igy magasabb a bérratajuk a szegény orszagokhoz képest. A munkaerd relative olcsobb a
szegény orszagokban, a kereskedelmi forgalomba nem keriil§ aruk pedig munka-intenzivek. A végkovetkeztetés
ugyanaz, mint a Balassa — Samuelson modellben.
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A modellbdl lathat6, hogy ebben a koncepcioban a PPP elsésorban a kereskedelmi
forgalomba keriil6 arukra érvényesiil. Tekintsiink egy két-szektoros kis nyitott gazdasagot, a
szektorok: a kereskedelmi forgalomba keriild aruk szektora és a kereskedelmi forgalomba
nem keriilé aruk szektora. Legyen két termelési tényezd: a munka és a toke. A modellben
tokéletes tOkearamlasrol beszélhetiink az egyes orszagok kozott, de ezzel szemben a
munkaerd immobil a nemzetkozi forgalomban. A kis nyitott orszdg szdmaéra a vilagkamat
adott, ami meghatdrozza a béreket a hatarkoltségek kiegyenlitddése és a vildgpiaci ar altal. A
szektorok kozott tokéletes a tényezdaramlas (mind a munka, mind a toke esetén), ami
biztositja a tényezdarak kiegyenlitddését a kereskedelmi forgalomba keriild aruk és a
kereskedelmi forgalomba nem keriil6 aruk szektoraban (azaz a munkabérek egyenldek
lesznek a két szektorban). (De Gregorio — Wolf [1994]) Legyen a teljes arszinvonal egy Cobb

Douglas fiiggvény altal formalizalva. Ekkor a hazai és a kiilfoldi arszinvonal a kdvetkezo:
P=(P")"(P")™, (7)
P =(P") (P, ®)

ahol P" a kereskedelmi forgalomba keriilé javak 4ra (traded goods), P"" a kereskedelmi
forgalomba nem keriil6 javak ara (nontraded goods), & az egyes szektorok arszinvonalanak

részesedése a teljes arszinvonalban, a csillag a kiilfoldi orszag valtozoéit jeloli. Az egyszeriiség
kedvéért legyen o = " . Vegyiik a hazai és a kiilfoldi arszinvonal logaritmusat:

p=ap +(1-a)p"" & )

NT*

p =ap” +(1-a)p™", (10)
ekkor az arszinvonalak a kereskedelmi forgalomba keriild és nem keriild javak arainak
sulyozott atlagaiként allnak el6. Ebben a koncepcidoban a redlarfolyam logaritmusa a

kovetkezOképpen dekomponalhato:
g=(e+p" =pH)+U-a)p"" - p")-(1-a)p"" - p"), (11)
g=q" +(1-a)(p"" =p")-(U-a)(p" - p"), (12)
ahol ¢" a kereskedelmi forgalomba keriil§ javakra érvényes realarfolyam. Ebben az esetben a

PPP csak a kereskedelmi forgalomba keriil6 javakra érvényesiil, igy az a kdvetkezd forméaban

irhato fel:
e=p —p". (13)
A (11)-es egyenletbdl lathatd, hogy ha a PPP-tél vald eltérés nulla (e+ p” — p” =0), akkor a

realarfolyamot teljes mértékben a kereskedelmi forgalomba nem keriild és keriil javak relativ
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ara hatarozza meg. Természetesen a modell a termelékenységek bevondsaval is felirhato.

Legyen a kereskedelmi forgalomba keriild és nem keriil6 javak ara a hazai orszagban:

P’ :% és (14)
PV = %, (15)
illetve kiilfoldon:
T* ) .
P =—F¢s (16)
PV = jV , (17)

ahol W és W jeloli a hazai és a kiilfoldi béreket, 4 pedig a termelékenységet az egyes
szektorokban belfoldon és kiilfoldon az eddigi jeloléseknek megfelelden. A kereskedelmi
forgalomba keriild ¢és nem kerilé 4aruk relativ 4ra aranyosan valtozik a

termelékenységkiilonbségekkel:

PNT AT
pr :ANT ’
logaritmizalva:
pNT_pT :aT_aNT, (18)

ahol a kisbetiik tovabbra is a valtozok logaritmusait jelolik. Ekkor a redlarfolyam logaritmusa

a kovetkezoképpen irhato fel:
g=q" +(-a)a" -a"")~(1-a)a" -a"), (19)
g=(e+(w —a")~(w=a" N+(-a)a" -a"")~(1-a)a" -a™), (20)

ahol e +(w, —a' )—(w,—a') a kereskedelmi 4ruk szektordban az egységnyi munkaerd

koltségek kiilonbsége azonos valutdban kifejezve, a’ —a"" és a’ —a" pedig a

termelékenység kiillonbségek a kereskedelmi forgalomba kertiil6 és nem kertild javak szektorai
kozott kiilfoldon és belfoldon. (Hsieh [1982]) Tegyiik fel, hogy megnd a termelékenység a
kereskedelmi forgalomba keriil6 javak szektoraban. Mivel tokéletes versenyt feltételeziink,
ezért a kereskedelmi forgalomba keriilé javak éara rogzitett, és a hatarkoltségiikon
egyenlitddnek ki. A szektorokban a tényezdarak adottak, igy a termelékenység a kereskedelmi
forgalomba nem keriilé javak szektoraban meghatarozza a kereskedelmi forgalomba nem
keriilé javak arat. Minden mas tényezd valtozatlansaga mellett a kereskedelmi forgalomba

keriil6 javak szektordnak magasabb termelékenysége magasabb bért is eredményez ebben a
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szektorban, €s a szabad tényezédramlas miatt a kereskedelmi forgalomba nem keriild javak
szektoraban is. Emiatt megnd a kereskedelmi forgalomba nem keriil$ javak ara ( p"" 1), ami

realfelértékelddést okoz a hazai orszag valutdjaban. (De Gregorio — Wolf [1994]) Tehat a
Balassa — Samuelson modell szerint a szegény orszagok (a gyors ndvekedési rataju orszagok’)
valutdja felértékelt.

A Balassa — Samuelson hatds nem igazolhato egyértelmiien, talalunk mellette és ellene
sz0l6 empirikus tanulmanyokat is. Officer [1976] szerint a termelékenység-kiilonbségek nem
magyarazzak jelentds részét a redlarfolyam variancidjanak az 4ltala vizsgalt fejlett iparosodott
orszagoknal. Ezzel ellentétben Hsieh [1982] azt taldlta, hogy a kereskedelmi forgalomba
keriil6 és nem keriilé aruk szektora kozotti munka-termelékenység eltérések jol magyarazzak
az arfolyam PPP-t6l valo eltérését. A marka €s a jen arfolyamat vizsgalta meg 1954 és 1976
kozott ugy, hogy a kiilfoldi orszadg valtozoit stlyozott atlaggal szamitottdk ki, az adott
orszagok fObb kereskedelmi partnereinek valtozoibol. A Balassa — Samuelson hatast
tobbnyire egy fejlett és egy fejletlen orszadg valutaja kozott vizsgaljak, de vizsgalhatd két
fejlett orszag kozott is. Marston [1986] a jen-dollar arfolyam esetén vizsgalta meg a relativ
termelékenység-kiilonbségek realarfolyamra és relativ bérndvekedésre gyakorolt hatasat 1973
és 1983 kozott. A vizsgalt idészakban a japan kereskedelmi forgalomba keriild aruk
szektoraban gyorsabb termelékenységnovekedést tapasztalt, mint az USA kereskedelmi
forgalomba keriil6 aruk szektoraban. A tanulmany becslése szerint egy altalanos arindexen
(GDP deflator, CPI) alapul6 redlarfolyamnak 38%-kal kellett volna esnie a ,kereskedhetd”
szektor munka egységkoltségén alapuld redlarfolyamhoz képest, hogy az USA kereskedelmi
forgalomba keriilé aruk szektoranak versenyképessége megmaradjon. Az amerikai real és
nominalis béreknek szintén csOkkennie kellett volna, hogy helyredllitsak az amerikai
versenyképességet a kereskedelmi forgalomba keriil6 aruk szektoraban. Tovabbi sikereket ért
el a termelékenység kiilonbségek realarfolyamra gyakorolt hatdsanak igazoldsdban Marston
[1990], De Gregorio — Wolf [1994], Strauss [1996], Chinn — Johnston [1996], Chinn [1997b].
De Gregorio — Wolf [1994] nemcsak a termelékenység kiilonbségek valtozasat, de a
kiilkereskedelmi cserearany valtozas hatasat is vizsgalta. Ezeket egy modellben foglalta ssze,
igy egyszerre vizsgalhatta a két tényez0 hatdsat a redlarfolyamra. Mindkét tényezd
szignifikansan befolyasolta a realarfolyamot. Canzoneri et al. [1999] OECD orszagokat
vizsgéalt meg panelbecsléssel (FM-OLS). Munkerd-termelékenységekkel becsiilte meg a

Balassa — Samuelson hatast, ami szignifikdnsnak bizonyult, és a kapcsolat is megfeleld iranya

> A modell dinamikus szemléleti leirasat Rogoff [1992] és Mark [2001] irdsdban olvashatjuk részletesen.
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volt. De a kereskedelmi forgalomba keriild arukra nem tudtdk igazolni a PPP-t, mert bar
talaltak kointegraciot, de a becsiilt valtozok el8jelei nem az elmélet altal javasoltak. gy nem
volt maradéktalan a siker a Balassa — Samuelson hatds igazolasaban. Lee — Tang [2007] 12
OECD orszagbol 6sszeéllitott adatbazist vizsgalt meg FM-OLS (teljesen médositott legkisebb
négyzetek modszere) és DOLS (dinamikus legkisebb négyzetek modszere) panelbecsléssel. A
becslések sordn a termelékenységet kétféleképpen is proxyztak: a munkatermelékenységgel és
a teljes tényez0 termelékenységgel (TFP — total factor productivity). A
munkatermelékenységgel az irodalomban hagyoméanyos eredményt kaptak: a magasabb
munkatermelékenység hajlamos felértékelni a redlarfolyamot. Viszont a teljes tényezd
termelékenységgel becsiilve a modellt ellentétes eredményre jutottak: ekkor a magasabb TFP

hatdsara a redlarfolyam leértékelddott, és ez elsdsorban az adott orszagok kereskedelmi
forgalomba keriilé aruinak relativ aran keresztiil valosult meg (g, -n keresztiil), mintsem a

hagyomanyos szemlélet szerint a kereskedhetd €s nem kereskedheté aruk relativ aran
keresztiil. Tehat a kapcsolat érzékenynek bizonyult a termelékenység mérésére. Lothian —
Taylor [2008] is bizonytalan a tekintetben, hogy a vizsgalt font-dollar és frank-font
realarfolyamok koziil csak a font-dollar esetén taldltak szignifikans Balassa — Samuleson
hatast. De szerintiilk ennek az lehet az oka, hogy a francia €s a brit ipari termelékenység,
illetve technoldgiai fejlodés kozott nincs olyan nagymértéki kiillonbség, mint az amerikai és a
brit ipari termelékenység kozott. Eves adatokon becsiiltek ESTAR (Exponential Smooth
Transition Autoregressive) modelleket, a font-dollar esetén 1820-2001-ig, a frank-font esetén
1820-1998-ig. Az iddhorizont fliggvénye, hogy a realarfolyam-valtozasoknak hany szazalékat
magyarazza a Balassa — Samuleson hatas. Egy év esetén ez nagyon kevés, hét év esetén 9%-
at, a teljes mintaiddszak alatt koriilbeliil a redlarfolyam-valtozasok 40%-at magyarazzak a
relativ termelékenység kiilonbségek. Ellenben mindkét arfolyamnal szignifikdns nemlinearis
alkalmazkodasi folyamatot tapasztaltak az adott redlarfolyam egyensulyi szintjéhez. Ricci et
al. [2013] panelben vizsgalt meg 48 fejlett és fejlodé orszagot 1980 és 2004 kozott éves
adatokon FM-OLS ¢és DOLS panelbecslési modszerekkel. Bar a termelékenység kiilonbségek
szignifikans hatast gyakoroltak a realarfolyamra, de a hatds meglehetésen kicsi a tobbi
megvizsgalt tényezd hatdsdhoz képest (kiilfoldi eszkoz-felhalmozas, kormanyzati kiadasok,
kereskedelmi korlatozasok). Valamelyest biztat6, hogy Bergin et al. [2006] megallapitotta,
hogy a Balassa — Samuleson hatas idoben valtozik. Egyrészt, mert a kereskedelmi forgalomba
nem kerlild aruk részesedése egyre nd, masrészt, valdszinlileg a termelékenység javulasa is

eltér6 az egyes iddszakokban.
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Valgjaban az is neheziti a Balassa — Samuleson modell igazolasat, hogy sok esetben nem
olyan egyszerli szétvalasztani a kereskedelmi forgalomba keriild és nem keriilé javakat (pl.:
egy kereskedelmi forgalomba keriil arunak lehet szolgaltatas-intenziv az inputja). Masrészt a
modell feltételezi, hogy a szolgaltatasok relative munka-intenzivek, és nem keriilnek
kereskedelmi forgalomba, de ez nincs mindig igy (pl. a pénziigyi szolgaltatas a bankokon
keresztiil kiilkereskedelmi forgalomba keriil, a szallitmanyozas pedig meglehetdsen toke-
intenziv). (Mark [2001]) Illetve valoszinii, hogy a kereskedelmi forgalomba keriil6 javak
szektoraban bekdvetkezd termelékenység-novekedésnek nagyobb hatdsa van az egyes
orszagok kozotti kereskedhetd aruk arara, mint a kereskedhetd-nem kereskedhet6 aruk relativ
arara egy orszagon beliil. (Chinn [2012])

De a kereskedheté-nem kereskedhetd aruk relativ arat a termelékenység kiilonbségeken
kiviil més tényezok is befolyasolhatjak. Nemcsak kindlati tényezok, de keresleti tényezok is
indukalhatnak relativ arvéltozast. Hosszl tdvon a fogyasztok preferenciai megvaltozhatnak,
eltolodhatnak a szolgéltatdsok felé, azaz a fogyasztok elényben részesithetik a
szolgaltatasokat mas javakkal szemben. A szolgaltatasokrdl pedig altalaban feltételezziik,
hogy nem keriilnek kereskedelmi forgalomba, ez pedig novekedést okozhat a kereskedelmi
forgalomba nem keriild javak araban. (Chinn [2012]) Ro6vid tavon a kozdsségi
szolgaltatasokra forditott kormanyzati kiaddsok is modosithatjdk a relativ arakat (Froot —
Rogoff [1991], Rogoff [1992], De Gregorio — Giovanni — Wolf [1994], Alesina — Perotti
[1995], Chinn [1997a], Chinn [1999], Ricci et al. [2013]). Illetve a hosszan tart6 folyo fizetési
mérleg hiany €s a hossza tava realarfolyam leértékelddés kozott is lehet kapcsolat empirikus
tanulmanyok szerint: Hooper — Morton [1982], Obstfeld — Rogoff [1995], Bayoumi et al.
[1994], Krugman [1990], Ricci et al. [2013]. Lane és Milesi-Ferretti [2002] két 1épésben
vizsgalta meg a lehetséges hatést. E16szor megvizsgalta a nemzetkozi nettd eszkdzpozicid és a
kiilkereskedelmi mérleg kozotti kapcsolatot, majd a kiilkereskedelmi mérleg €s a redlarfolyam
kozotti kapcesolatot. Végiil a kiilkereskedelmi mérleg és a hossza tavi redlarfolyam kozott
negativ kapcsolatot mutattak ki.

Bar a Balassa — Samuelson modell és tobb tényezd (pl. korményzati kiadasok,
kiilkereskedelmi cserearany vagy nettd eszkOzpozicid) bevonasa az empirikus modellekbe
valaszt ad arra, hogy miért fordulhat el6 az, hogy a PPP bizonyos esetekben nem all fenn a
teljes arszinvonalra, de azt nem tudja megmagyarazni, hogy a kereskedelmi forgalomba
keriild arukra egyes esetekben miért nem all fenn a PPP. Rogoff [1996] szerint az egyik
jelentds ok az lehet, hogy a nemzetk6zi drupiacok még nem olyan integraltak, mint a hazai

arupiacok (felmeriilnek szallitasi koltségek, vamok, nem vam jellegli korlatozésok,
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informacios koltségek, illetve a munkaerd is kevésbé mobil az orszagok kozott). Masrészt az
empirikus irodalombdl kitlinik, hogy nem mindegy milyen moédszertani eljarassal becstiljiik
meg a PPP-t. Egyrészt kideriilt, hogy a PPP egy hosszi tavi Osszefiiggés a nominalis
arfolyam és az adott két orszag arszinvonala kozott (Lothian [1997]), melyet kointegracids
eljarassal érdemes kozeliteni. Ezt Engle és Granger [1987]-es ttor6 munkaja az 6konometria
terén lehet6ve is tette (Engle — Granger [1987]). Masrészt az id6soros tesztelések eredményei
sok esetben nem tdmasztottak ald a modell allitasat (Krugman [1978], Frenkel [1981], Meese—
Rogoff [1983]), ellenben a panelmodszer alkalmazasa a PPP empirikus igazolasaban tobb
pozitiv eredményt hozott (Papell [2002], Im et al. [2005], Pedroni [2004]). Ha pedig
kozvetetten teszteljiik a PPP-t, a redlarfolyam vizsgalataval, szamolnunk kell vele, hogy a
PPP-t6] val6 eltérések eltérd nagysaguak, és az alkalmazkodési folyamat nemlinearis: minél
nagyobb az eltérés a PPP-t6l, az alkalmazkodas egy egyenstlyi realarfolyamhoz annal
gyorsabb (Taylor [2001, 2002]). Az empirikus irodalom eredményei alapjan az ilyen
teszteléseknél STAR (Smooth Transition Autoregressive Model) modellekkel érdemes
dolgozni, mert az dtmenet folyamatosabb (Lothian — Taylor [1996], Michael et al. [1997]),
mint a LOP tesztelése esetén, ahol a TAR (Threshold Autoregressive Model) modellek
alkalmazasa javasolt (Sarno et al. [2004]). Ugy tiinik, hogy a moédszertan megvalasztasa

kiemelked¢ jelentdséggel birhat a PPP empirikus igazoldsaban.

2.1.2 Fedezetlen kamatparitas

A kamatparitast Irving Fisher fogalmazta meg 1930-as munkéjaban, miszerint az egyik orszag
kotvényeinek hozama spekuldciok révén ki kell, hogy egyenlitddjon a madsik orszag
kotvényinek hozamaval, ha azonos valutdban fejezziik ki azokat (Fisher [1930]). Tobbféle
kamatparitasrol is beszélhetiink: fedezetlen, fedezett és redlkamat-paritasrol. Fisher nevéhez a
fedezetlen kamatparitas kothetd. A fedezetlen kamatparitas (uncovered interest parity — UIP)
fennallasanak feltételezése a monetaris arfolyammodellek mésodik épitékove. Ha a fedezetlen
kamatparitas fennall, akkor a hazai és a kiilfoldi valutdban denominalt kotvények egymas
tokéletes helyettesitéi lesznek, mivel hozamaiknak ki kell egyenlitddnie®. Az UIP fennéllasa

az arbitrazs lehetdségek kihasznalasan alapszik, az altaldnosan alkalmazott formaja pedig egy

8 Feltételezziik, hogy a hozamok kiegyenlitédésének nincsen akadaly, példaul nincsenek tratnzakeios koltségek
¢és szabad tOkearamlas van az orszagok kozott.
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kozelitésen. Tegyiik fel, hogy a befekteték kockazat semlegesek, és racionalis varakozéasaik’
vannak, ekkor tekintsiik a kdvetkezd 0sszefiiggést:
E.(E,.) _ 1+ii , 1)
E 1+

t t

ahol E, a nomindlis arfolyam a ¢-edik idépontban, E (E,,,) a ¢-edik idépontban a ¢ +1-dik

+1

idOpontra vart arfolyam (ahol E, a feltételes varhatd érték operatora a ¢-edik idépontban
rendelkezésre allo informdaciok alapjan), i, a hazai orszdg nomindlis kamatlaba a 7-edik

L3 B4 oK
idépontban, i,

a kiilfoldi orszag nomindlis kamatldba a ¢-edik idépontban. Ha nincs
arbitrazslehetdség a piacon, és a piaci szereploket tokéletes eldrelatas (perfect foresight)
jellemzi, akkor a (21) egyenldségnek fenn kell allnia. Ugyanis egy befektetd egy egységnyi
hazai valutabol vehet EL egységnyi kiilfoldi kétvényt, amely 1+i hozamot biztosit a téke

visszafizetésén kiviil. Majd az igy megszerzett 6sszeg visszavalthato hazai valutara a ¢ +1-dik

idépontban E (E ) arfolyamon. Ha a befektetd hazai kotvényt vett volna, akkor a hozama
1+, lenne. Vilagos, hogy a két befektetési lehetdség azonos hozamot kell, hogy biztositson,

kiilonben arbitrazsra lenne lehetdség:

E(E) (144 ) =1+i,.

t

Vonjunk ki a (21)-es egyenlet mindkét oldalabol egyet, majd rendezziik at:

Et(Et+l)_Et _ it _lt* (22)
E 1+i

t

Et (Et+l) _Et ~ it _l-:‘ ) (23)
Et

A (23)-as egyenlet szerint a spot arfolyamban vart szazalékos valtozas kozelitdleg egyenld a

két orszag kozti kamatkiilonbséggel. Most vegyiik a (21)-es egyenlet logaritmusat®:

7 Racionalis varakozasok esetén a piaci szereplk ismerik a gazdasag helyes modelljét, és minden nyilvanosan
elérhetd informdaciot felhaszndlnak a varakozéasaik megformalasara (Sarno — Taylor [2003]).
¥ Ekkor a kovetkezd kozelités alkalmazhato kis x-ek esetén: In(1+x)~x, ahol az x szerepét most a

kamatlabak tSltik be (i, és 7).
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E, (e

)= =i~ (24)
E (Ae,)=i—i,

ahol a kisbetiik a valtozok logaritmusait jelolik. Ekkor megkapjuk az UIP irodalomban

altalanosan alkalmazott formajat. (Wang [2009], Obstfeld — Rogoff [1996]) Egy

sztochasztikus vilagban arfolyamkockazattal is szdmolnunk kell, ekkor Obstfeld és Rogoff

[1996] szerint az egyenldség csak egy arfolyam-kockazati prémim bevonasaval all fenn.

Mivel a fenti esetben a vart arfolyamvaltozasok nem voltak fedezve, ezért a kamatparitast
fedezetlennek neveztik. De a vart arfolyamvaltozdsok fedezhetok egy devizara szold
hataridds tigylettel, ami a kamatparitas ,,gyengébb”, kevésbé szigoru elgondolason alapul6
valtozatihoz vezet, a fedezett kamatparitishoz (covered interest parity — CIP)’. A fedezett
kamatparitas korai megfogalmazasa Keynes 1923-as munkajaban talalhat6é (Keynes [1923]).
Tekintsilik a kdvetkezd 0sszefiiggést:

Fia 144,
E  1+i

t

; (25)

ahol F,, a t-edik id8pontban a 7+1-dik id6pontra érvényes hataridés arfolyam. Az

egyenlOség az elébbihez hasonld befektetési lehetdségek hozamainak levezetésével logikai

uton igazolhatd: vasarolhatunk EL egységnyi kiilfoldi kotvényt, amely 1+i hozamot
t

biztosit, de az igy megszerzett hozam a ¢+1-dik idépontban az elére megkotott forward

szerzodés szerint F

* .., hataridds arfolyamon valthat6 vissza hazai valutara. Ebben az esetben

nem kell szdmolnunk arfolyamkockéazattal. A hazai kotvény hozama tovabbra is 1+i,, és

mivel a piac arbitrazsmentes, a két hozamnak egyenlének kell lennie. Vonjunk ki a (25)-0s
egyenlet mindkét oldalabol egyet, majd rendezziik at:

E,H—l _EI — l_lt* (26)
E 1+i

t

Ha i elég kicsi, akkor az (1 +i ) kifejezéssel vald diszkontalas ismét elhagyhatd, ekkor pedig

a kovetkezot kapjuk:

e 27)

? Frenkel [1976] a rugalmas arak monetaris modelljének megfogalmazasanal a fedezett kamatparitast jeldlte meg
a modell egyik épitdkdveként.
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A (27)-es egyenlet szerint a forward prémium'® spot arfolyamban kifejezett szazalékos értéke
kozel egyenld a két orszag kozotti kamatkiilonbséggel. Vegyiik a (25)-6s egyenlet mindkét

oldaldnak logaritmusat:
frm—e =i,—i, (28)
mely az irodalomban altaldnosan alkalmazott formaja a CIP-nek. (Wang [2009], Obstfeld —
Rogoff [1996], Lewis [1994])
Ezen kiviil beszélhetiink még realkamatparitasrdl. Ehhez induljunk ki a Fisher-hatasbol'':
i, =r+E(7.,), (29)
ahol i, a nomindlis kamatlab, » a redlkamatlab és E (r,,,) a vart inflaci6. Eszerint minden
mas tényezO valtozatlansaga mellett a vart inflacioban bekovetkezd novekedés a nominalis

kamatlab azonos mértékii novekedéséhez vezet, valtozatlanul hagyva a redlkamatlabat. Ekkor

a realkamatlab kifejezhetd a nomindlis kamatlab és a varhato inflacio kiilonbségeként:
n=i,-E(7.,), (30)
igy két orszag redlkamatlabanak kiilonbsége:
r-r =i, ~E(r,)) (il ~E (). (31)
Tekintsiik a redlarfolyam véltozasat:

Ag, = Ae, + Ap: —Ap,

E(q.)-q, =[E(e.)-¢]+E (7)) -E(x,,), (32)
ahol ¢, a redlarfolyam logaritmusa. Helyettesitsiik be a (32)-es egyenletbe a (24)-es
egyenletet. A (31)-es Osszefiiggés alapjan megkapjuk a redlkamatparitast:

E(q.)=¢, =5, . (33)
Eszerint a redlarfolyam valtozasa egyenld lesz a redlkamatokban bekovetkezd valtozasokkal.
(Krugman — Obstfeld [2008])

A kamatparitdsok koziill a monetaris arfolyammodellek a fedezetlen kamatparitas
fennallasat kovetelik meg, azaz ekkor a hazai és a kiilfoldi valutaban denominalt eszk6zok
egymas tokéletes helyettesitdi lesznek. Ez a feltevés meglehetdsen szigoru, és empirikusan
nehezen igazolhatd. Egyrészt a fedezetlen kamatparitds szerint a forward arfolyam torzitatlan

becslése a varhato spot arfolyamnak ( F; E (E,.))), de Siegel [1972] megmutatta, hogy a

g+ T

1% A forward prémium az adott idépontra vonatkozé hataridés arfolyam és a spot arfolyam kozotti kiilénbség
([, —e,), altalaban szazalékos formaban kifejezve.

"' A Fisher-hatés is egy kozelit6 dsszefliggés.
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torzitatlansag nem érvényesiil. Természetesen ez nem jelenti azt, hogy a forward arfolyam
nem tartalmaz informacidt a vart arfolyammal kapcsolatban. A ,,Siegel paradoxonnak”
nevezett probléma a kovetkez6bdl indul ki:

1 1
E( - j>Et(Em), (34)

t+1

melyet Jensen egyenldtlenségnek neveziink. Ez azt jelenti, hogy nem kaphatunk egyidejiileg
torzitatlan becslést példaul a dollar-eurd és az eurd-dollar arfolyamra. Gyakran Ggy probaljak
megkeriilni a problémat, hogy a valtozdok logaritmusat veszik.

E, (ln EL] =E,(-InE, ) vagy

t+1

Et (_et+1) = _Et (eHl) > (35)
ahol InE, , =e,,,. Ekkor egy minusz eggyel val6 szorzas valtja fel a reciprok miveletet, ami

egy linearis transzformacid. Mivel a Jensen egyenldtlenség nemlinearis fliggvényeknél all
fenn, ezért ebben az esetben az nem érvényesiil. De a varakozasokat az eredeti valtozokra
formaljak meg a piaci szereplok, igy Sarno — Taylor [2003] szerint nem vilagos, hogy ez miért
oldand meg a problémat. Nézziik meg a becslés torzitdsanak mértékét. Tegyiik fel, hogy az
arfolyam feltételes log-normalis eloszlasu. A f-edik idOpontban rendelkezésre allo

informaciok halmaza legyen Q,, és InE  =e ekkor e eloszlasa normalis:

t+1 7 Y+l t+1

e[+1|Qt ~N(E,(e,,),var (e, ). A log-normalis eloszlasti valtozok varhatod értékérdl tudjuk,

1
E (e )+EV31? (e1)

hogy: E.(E, )=E,(e")=e , ezért F,, =E/(E, ) egyenldséget logaritmikus
formaban atirva:
1
fz‘,t+1 = Et (ez+l) + Evarz (et+l) : (3 6)
Ha a ,,horgony valutat” meg akarjuk véltoztatni, akkor tekintsiik a kovetkezd Osszefiiggést:
1 1
—=E,|—|. (37)
F;,Hl Et+1
, S , , 1 —e -E¢(ey )+%Var, (e1) ,
Az arfolyam log-normaélis eloszlasa esetén E, T =E, (e ” )= e , gy a (37)-
t+1
as egyenldség logaritmizalt formaban:
1
ft,z+1 = Et (et+1) _Evarz (et+1) . (38)
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Lathato, hogy ha a bilateralis arfolyamok vizsgalata esetén a horgony valutat megcseréljiik,

akkor a vart arfolyam variancidjat tartalmazo tag ellenkezd eldjellel jelenik meg az

crer

crer

oldalabdl e, -t:

1
f;,t+1 —€ = Et (et+1) —e -+ 5 var, (eHl) . (39)

Okonometriailag tesztelhetd formaban:

Jrm—e =P+ PE e, )—e +u,,. (40)
A legtobb tanulmany ezt az egyenletet teszteli, ami nem mads, mint a hataridés piac
hatékonysaganak egyik tesztje. Tobben megallapitottak, hogy a hataridés arfolyam torzitott
becslése a vart spot arfolyamnak. Cumby és Obstfeld [1981] a kanadai dollarban, francia
frankban, német markédban, holland guldenben, svijci frankban és fontban denominalt betétek
estén végzett vizsgalatot az amerikai dollarban denominalt betétekkel Osszevetve 1974 ¢és
1980 kozott. Minden esetben kimutattdk a kockazati prémium jelenlétét, azaz elutasitottak az
UIP feltételezését. Cumby és Obstfeld [1982]-es munkajukban sem tudtdk igazolni, hogy a
forward arfolyam torzitatlan becslése a vart spot arfolyamnak (Cumby — Obstfeld [1982]).
Fama [1984] két fontos megallapitast is tett: egyrészt a kockdzati prémium sokkal
valtozékonyabb, mint az arfolyamban vart valtozas és a kamatkiilonbségek, masrészt a
kockézati prémium ¢és a spot arfolyamban vart valtozas kozott negativ kapcsolat figyelhetd
meg (a kovarianciajuk negativ). Cumby [1988] tobb valuta esetén is ex ante eldrejelezhetd
tobblet hozamot talalt, melyek jelentésen fluktualtak és bizonyos periddusokban pozitivak,
bizonyos periddusokban negativak voltak. Egy fogyasztds alapu modellel probalta
magyarazni az ex ante tobblet hozamokat, de a modell csak részben magyarazta azokat. Froot
¢és Frankel [1989] felméréses adatokat hasznalt az arfolyam varakozasokkal kapcsolatban,
hogy dekomponaljak a torzitast: kockazati prémiumra és varakozasi hibdkra. A mintdjukban
nem talaltak igazolast a kockazati prémium jelenlétére. Szerintiik a *80-as évek kdzepén a
tobblet hozamokat a szisztematikus eldrejelzési hiba dominalta. Illetve megfigyelésiik szerint
— ellentétben a tobbi eredménnyel — a varhat6 leértékelddési rata variancidja nagyobb, mint a
kockazati prémium variancidja. A szisztematikus elérejelzési hiba két okbdl is felmeriilhet: 1)
a piacon az irracionalis kereskedOk jelenléte miatt, 2) vagy a varakozdsok mérésének
nehézségei miatt (Lewis [1994]). Flood — Rose [1994] az EMS orszagok esetén vizsgalta meg

a fedezetlen kamatparitast. Az eredmények alapjan az UIP-t6l valo eltérés jelentésen kisebb
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az EMS orszagokban a rogzitett arfolyamrendszer alatt, mint a lebegd arfolyamrendszerrel
rendelkezd orszagokban. Tobbek kozott a téma széles kort attekintését nyajtja: Hodrick
[1987], Lewis [1994] és Engel [1996].

Masrészt maga a fedezetlen kamatparitas altal felvazolt kapcsolat — az arfolyam vart
valtozasa és a kamatkiilonbségek kozott — nehezen igazolhatd empirikusan. Ezt a problémat
az irodalom ,,forward prémium rejtélynek” vagy ,.fedezetlen kamatparitési rejtélynek” nevezi.

Az irodalom altaldban a kovetkezd Osszefliggést teszteli:
et+1_et:ﬂ0+/81(it_i:)+ut+l’ (41)
ahol a nullhipotézis, hogy f,=0 és S =1, feltéve, hogy a piaci szereplok kockazat

semlegesek, és racionalis varakozasaik vannak, illetve u,, nem korreldl a ¢-edik idépontban

t+1
elérhetd informéciokkal (Sarno — Taylor [2003]). Mivel a hataridés torzitas tesztelése és a
forward rejtély tesztelése nem kiiloniil el egymastdl teljes mértékben, igy a mar emlitett

problémak meriilnek fel: S a tesztek soran altalaban kisebb, mint egy, és sok esetben negativ

elojelet vesz fel, azaz a kamatkiilonbségek emelkedése felértékelddést okoz az arfolyamban,
leértékelddés helyett. (Froot — Thaler [1990]) Ez azt eredményezi, hogy a kiilfoldi
egyperiodusu diszkont kdtvényekbe fektetd befektetok hozama a kamatkiilonbségekbdl (ami a
befektetés idOpontjadban ismert) és a kotvény tartdsdnak iddszaka alatt a valuta
felértékel6désébsl szarmazod plusz jovedelembdl tevédik ossze. Igy a forward rejtélynek
koszonhetden a magas kamattal rendelkezd valutdk pozitiv eldrejelezhetd tobblethozamot
biztositanak, mig az alacsony kamatokkal rendelkez6 valutdk negativ eldrejelezhetd
tobblethozamot eredményeznek. (Verdelhan [2010]) Froot és Thaler [1990] 75 publikéciot
megvizsgalva azt talalta, hogy az atlagos becslés a kamatkiilonbségek egyiitthatdjara a (40)
egyenletben -0,88, de egy esetben sem egyenld, vagy nagyobb, mint egy. Az irodalom a
forward rejtélyre két lehetséges magyarazatot feltételez: 1) idoben valtoz6 arfolyam kockézati
prémium van jelen, 2) varakozasi hibdk azonosithatok (azaz a befeketetok varakozéasai nem
racionalisak, mint ahogy azt a modell feltételezi). (Verdelhan [2010]) Szamos empirikus
tanulmany foglalkozik a témaval, tobbek kozott: Bilson [1981], Fama [1984], Hodrick [1987],
Engel [1996]. Mivel a forward rejtély, vagy mas néven a fedezetlen kamatparitasi rejtély ma
sem megoldott probléma, ezért napjainkban is ¢lénken kutatott teriilet: Burnside et al. [2006],
Lothian — Wu [2011], Moore — Roche [2012], Lee [2012]. Burnside et al. [2006] kilenc
valutat tesztelt a fonttal szemben havi adatokat vizsgalva 1976. januartol 2005. decemberig. A
(40)-eshez hasonld egyenletben minden esetben negativ volt a meredekségi egyiitthato.

Lothian és Wu [2011] két évszazadot atoleld mintan tesztelte az UIP-et. A teljes mintan
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pozitiv egylitthatot kaptak, az eldjel csak akkor lett negaitv, amikor a mintaidészakot az 1980-
as évek dominaltak. Ezt els6sorban varakozasi hibara vezették vissza. Moore és Roche [2012]
a fogyasztasi kockazat mellett a monetaris politika volatilitdsdval magyarazza az UIP-t6l valo
eltérést. 56 monetaris rezsimet vizsgaltak meg, s megallapitottdk, hogy Fama [1984]
regresszidjaban alacsony monetaris volatilitas és az Ovatossagi megtakaritdsi motivum
dominancidja esetén meriil fel negativ meredekségi egylitthat, viszont ha a monetaris
volatilitds magas, akkor az egyiitthaté pozitivnak bizonyult, ahogy azt az UIP is eldrejelzi.
Tehat a szerzok szerint az 6vatossagi megtakaritdsi motivum dominanciaja esetén a monetaris
politika volatilitasatol fligg, hogy az UIP teljesiil-e, vagy sem. Lee [2012] fejlodo és fejlett
orszagoknal egyarant tesztelte a fedezetlen kamatparitast. Azt talaltdk, hogy a fejlett-fejlodo
orszagparoknal meglehetdsen jol miikodik az UIP. Egy honapos idéhorizontot vizsgélva az
UlIP-et a vizsgalatok 77%-4ban fogadtak el, de az id6horizontot ndvelve (egy éves
idohorizontra) az elfogadasi rata romlott. Illetve az UIP tobbszor elutasitasra keriilt, ha
valamilyen “kulcsvalutaval” (pl. a dollarral, az eurdval, a japan jennel vagy a német
markéval) képeztek arfolyamokat, f6leg ha a “kulcsvaluta” nagyobb hozamot biztositott, a
nem kulcsvaultdkhoz képest.

Tobb tanulmany vizsgalja azt a hozamot, amit az UIP-tdl vald eltérésnek koszonhetéen a
befeketetok realizalhatnak a megfeleleld pozicio felvételével. Egy ilyen befektetési startégia a
,kamatkiilonbozeti tigylet” (carry trade), mely sordn a befektetok kdlcsont vesznek fel egy
alacsony kamatt valutaban, és kolcsonadnak egy magas kamatu valutdban. (Burnside [2012])
Burnside et al. [2008] a kamatkiilonbdzeti ligyleten alapul6 egy révid tava kotvényekbdl allo
portfolio kifizetéseit vizsgalta. A vizsgalt portfolio egyenld stilyban 23 valutat tartalmazott, s
annak havi hozamait elemezte 1976 januarjatol 2007 jiniusaig, illetve almintékat is képzett. A
szerzOk megallapitjak, hogy a vizgsalt stratégiaval jelentés hozam realizalhat6 (tehat nem allt
fenn az UIP, mert eldrejelezhetd tobblethozam volt jelen). Lustig et al. [2011] a
kamatkiilonbozeti stratégia altal elérhetd tobblet hozamot a vizsgalt valutdk kozos
arfolyamanak valtozékonysagaval magyarazza. Minél magasabb volt az adott valuta kamata,
annal jobban ki volt téve a valuta ennek a kozos faktornak. A kozds faktor mértéke
0sszhangban mozgott a valutaportfoliok atlagos hozamaval. Jorda, és Taylor [2012] felhivja a
figyelmet, hogy a legtobb tanulmany egy naiv stratégian alapuld kamatkiilonbozeti iigyletet
vizsgal, mely csak hozamjelzéseken alapul. Jorda, és Taylor a kamatkiilonbozeti kereskedési
stratégiat kiegésziti a fundamentumok figyelembe vételével. Igy a kereskedési stratégiaban
nemcsak a kamatkiilonbségeket, de az aktualis arfolyam eltérését is figyelembe veszi az

arfolyamnak a fundamentumok altal meghatarozott értékétdl, amit a hosszu tavu realarfolyam
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atalgaval kozelit. A 2007-2008-as id0szakban a naiv stratégidk nem mutatnak ki jovedelmet,
de a kiegészitett stratégidval ebben az idészakban is jovedelmezOnek bizonyultak a
kamatkiilonbozeti ligyletek. Egy masik kereskedési stratégia a ,,momentum startégia”. Ennek
keretében, ha a kiilfoldi kotvényeken az el6z6 periddusban pozitiv hozamot lehetett realizalni,
akkor a befektetOknek hosszu (vételi) pozicidt kell felvenni a kiilfoldi eszk6zokon, és rovid
(eladasi) poziciot a hazai eszkozokon. (Engel [2014]) Altalaban ilyen stratégia esetén is
pozitiv hozam realizalhat6 az UIP-t6l valo eltérésnek koszonhetdéen (Burnside et al. [2011],
Menkhoff et al. [2012])

A fedezetlen kamatparitdssal kapcsolatban szamos negativ eredményt kozl6 tanulmany
mellett olyan tanulmanyok is megtalalhatok, melyek empirikusan igazoljdk az UIP allitasat,
illetve kedvezébb eredményre jutnak a megszokottnal. Példaul Bansal — Dahlquist [2000] és
Frankel — Poonawala [2010] megallapitjak, hogy a fejlédd orszagok valutait vizsgalva sokkal
kevesebb torzitas tapasztalhatd a hataridds arfolyamban, és a kamatkiilonbségek egyiitthatoja
gyakran kozel van egyhez. Mindkét tanulmany allitja, hogy az idében valtozé kockazati
prémium nem lehet oka a forward rejtélynek. Bansal és Dahlquist [2000] 16 fejlett és 12
fejlodo orszagot vizsgalt meg 1976 januarjatdl 1998 majusaig. A szerzok szerint elsésorban a
fejlett orszagok esetén igaz a rejtély, és kiilondsen akkor, ha az USA kamata meghaladja a
vizsgalt masik orszdg kamatat. Frankel és Poonawala [2010] 14 fejlédd orszag valutajat
vizgsalta meg, tobbnyire 1996 és 2004 kozott. Altalaban pozitiv egyiitthatot talaltak, amire
szerintiik az a magyrazat, hogy a fejlodé orszagok valodszintileg kockazatosabbak, illetve
konnyebb azonositani a leértékelddési trendeket, mint a fejlett orszdgoknal. Egy mésik fontos
kérdés, hogy milyen idétavon varjuk el, hogy az UIP fennélljon. Erdekes, hogy az idétavot
tekintve altaldban a két szélsd esetben talalnak kedvezd eredményt az UIP-el kapcsolatban:
nagyon hosszu tavon, vagy nagyon révid tavon. Tobbek koézott hoszza tavon vizsgaltdk az
UIP-et, és pozitiv eredményt értek el: Alexius [2001], Chinn — Meredith [2004], Chinn
[2006]. Orakban mérhetd iddintarvallumon végzett tesztelést Chaboud és Wright [2005]. Azt
talaltdk, hogy a meredekségi egyiitthatdé kozel egy, amikor egy vagy két 6ras idoperiodust
vizsgélnak, de ha az iddintervallum megnd, hat vagy tobb orara, akkor az egylitthatd eldjele
negativva valik.

Lathato, hogy a fedezetlen kamatparitas igazolasa, vagy cafoldsa tovabbra is nyitott kérdés
marad. Mivel a monetéaris arfolyammodelleken kiviil tobb nemzetkdzi kozgazdasagtani
modell alapfeltételét jelenti, ezért élénken kutatott teriilet. A fedezetlen kamatparitds nem
teljestilésének magyarazatai pedig 1) arfolyammodellek kialakulasahoz vezettek: a kockazati

prémium modellekhez.
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2.1.3 Stabil pénzkeresleti fiiggvény

A monetaris arfolyammodellek érvényesiilésének harmadik feltétele az iddben stabil
pénzkeresleti fliggvény. A monetaris arfolyammodellek korai tesztelésénél gyakran felmeriilt
a kérdés, hogy a pénzkeresleti fliggvény megfeleléen specifikalt-e, illetve idoben stabil-e
(Meese — Rogoff [1983], Rapach — Wohar [2004]). A monetaris modellek altal alkalmazott
pénzkeresleti fiiggvényre gyakran hivatkoznak Cagan tipusu pénzkeresleti fiiggvényként (pl.
Crespo-Cuaresma et al. [2005]), de az eredeti Cagan modellhez'? képest eltérés, hogy a
realjovedelem és a nominalis kamat jelenik meg a pénzkeresleti fliggvényben a vart inflacié
helyett. Az eredeti Cagan modell hiperinflacios iddszakok vizsgalatara alkalmas (mint ahogy
azt a szerz0 1956-os munkdjaban tette), igy az a pénzkeresleti fiiggvénynek egy specialis
valtozata (az LM gorbe egy specidlis esete (Obstfeld — Rogoff [1996])), amit késobb
altalanositottak, kibdvitettek. Mivel nem hiperinflacios idészakokban a vart inflacié alacsony,

igy az nem jelenik meg a pénzkeresleti fliggvényben:
LY,)=a- Y™, (42)
ahol Y a redljovedelem, i a nominalis kamat, a, ¢ é A paraméterek. 0<g@<1 a

pénzkereslet jovedelemrugalmassdga, A >0 a pénzkereslet parcidlis kamatrugalmassaga
(semi-elasticity). Log-linearizalt formaban az alkalmazott realpénzkeresleti fliggvény:

m' —p=¢y—Ai, (43)
ahol a kisbetlik a valtozok logaritmusat jeldlik.

A pénzkereslet stabilitasat altaldban a monetaris politikaval Gsszefiiggésben vizsgaljak.
Kia [2006] szerint részben azért alkalmazzdk szivesebben a jegybankok a kamat
instrumentumot, mert a pénzkereslet instabil. Pedig, ha megértenénk a pénzkereslet
instabilitasat, akkor a kamat instrumentum mar nem is lenne olyan vonzoé (Kia [2006]). A
monetaris politika szempontjabol a pénzkereslet stabilitasanak fontossaga az IS-LM modellel
konnyen magyarazhat6. Ebben a kontextusban a stabil pénzkeresleti fliggvény egy jol
definidlt kapcsolatot jelent a pénz, a kamat és a GNP kdzott, ami meghatarozza az LM gorbe
pozicidjat és meredekségét. Igy a pénz mennyiségében bekovetkez6 valtozas eldrejelezhetd
hatast fejt ki a GNP-re (az IS gorbe ismeretében). Eszerint a pénzkinalat kontrollalasa a GNP

kontrollalasanak mértékét is jelenti. (Poole [1970]) Masrészt a modern kvantitativ

"2 Mivel Cagan [1956] kifejezetten hiperinflacios idészakokat vizsgalt, ezért ebben az esetben a vart inflacio
dominalja a redl-hatasokat, igy az eredeti modellben a realpénzkereslet csak a vart inflaciotol fligg:

mtd_pt :_nEt(le_p/)'
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makrookondémia adottsagnak tekinti a pénzkereslet stabilitasat, annak ellenére, hogy tobb
tanulmany annak instabilitdsat igazolja (Kia [2006]). Judd és Scadding [1982] harom fontos
jellemzdjét emeli ki egy stabil pénzkeresleti fliggvénynek: 1) az legyen jol eldrejelezhetd, 2)
viszonylag kevés valtozot tartalmazzon (ha nagyon sok valtozét foglal magaban, akkor
kevésbé lesz elorejelezhetd), 3) és a fliggvényben szerepld valtozok reprezentaljanak
szignifikans kapcsolatot a realszféra gazdasagi aktivitasa és a pénz kozott.

Az irodalomban egyarant megtaldlhatok a pénzkereslet instabilitdsardl és stabilitdsarol
beszamolod empirikus taunlmanyok. Egy becsiilt modell elsésorban két dolog miatt valhat
instabilla, vagy kimarad valamilyen fontos valtozdo a modellbdl, vagy rezsimvaltozasok
kovetkeznek be a mintaidszak alatt, melyeket nem foglalnak bele a modellbe (Kia [2006]).
Judd és Scadding [1982] attekinti az akkori empirikus irodalmat, s arra a kovetkeztetésre jut,
hogy az 1973 utan tapasztalhatd pénzkeresleti instabilitast elsésorban a pénziigyi innovaciok
okozzak. Kia [2006] a rezsimvaltozasokra hivja fel a figyelmet. A kanadai M1 iranti
realpénzkeresletet vizsgalta 1975. januar ¢és 2001. junius kozott havi adatokon. Az
eredmények alapjan a kanadai pénzkeresleti fliggvény rovid és hosszu tavon egyarant stabil,
ha a politikai rezsimvaltozasokat a modellbe foglalja, s igy a becsiilt egyiitthatok eldjelei is
megfeleloek. Ellenkezd esetben a becslés torzitott és instabil. Bahmani-Oskooee — Shabsigh
[1996] a japan M1 és M2 irdnti pénzkeresleti fliggvényt vizsgalta meg negyedéves adatokon
1973 és 1990 kozott kointegracios eljarassal. Az M2 iranti pénzkereslet stabilitasdhoz a
nominalis effektiv arfolyamot is bele kellett foglalni a modellbe. Tehat a szerzok stabilitast
mutattak ki a megfeleld valtozok modellbe foglalasaval, bar az eredmények érzékenyek
voltak a késleltetések megvalasztasara.

A vonatkoz6 irodalom szadmos orszdg pénzkeresletét vizsgalta meg a kiilonbozd
id6szakokban, a kovetkezokben csak néhany eredményt emelnénk ki. Az USA pénzkeresletét
vizsgélta tobbek kozott Hoffman — Rasche [1991], Hafer — Jansen [1991], McNown —
Wallace [1992], Cutler et al. [2000] és Wang [2011]. Hoffman és Rasche [1991] havi
adatokon vizsgalta meg az USA M1 iranti pénzkeresletét 1953 €és1988 kozott. A hossza tava
kointegracios kapcsolat stabilitdsarol szamoltak be, illetve arrdl, hogy a sziikk pénzkeresleti
fliggvény rovid tava kamattal torténd specifikdldsa robusztusabb eredményt ad. Hafer és
Jansen [1991] szintén a pénzkeresleti fliggvény valtozéi kozotti kointegracios kapcesolatot
vizsgalta 1915 és 1988 kozott negyedéves adatokon. Az M1 és az M2 iranti keresletet is
tesztelték, de elsdsorban az M2 iranti kereslet specifikdcoja esetén taldltak hossza tava
egyensulyi kapcsolatot a valtozok kozott. McNown és Wallace [1992] szintén az M2 iranti

kereslet esetén talalt hosszii tdva egyensulyi kapcsolatot, de csak ha a nomindlis effektiv
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arfolyamot is belefoglaltdk a pénzkeresleti fliggvénybe. Bahmani-Oskooee ¢és
Chomsisengphet [2002] felhivja a figyelmet, hogy tobb tanulmany a pénzkereslet valtozoi
kozotti kointegraciot a stabilitas jeleként tiinteti fel. Pedig a koinetgracids vektor is lehet
idében instabil, igy a koinetgracid jelenléte nem sziikségképpen jelent stabilitast. 11 OECD
orszagban vizsgaltak meg az M2 iranti keresletet negyedéves adatokon, CUSUM ¢és
CUSUSMQ tesztet alkalmazva a hossza tavl és a rovid tavu dinamikakra. Svaj és Nagy-
Britannia esetén taldltak instabilitasra utalo jeleket, a tobbi kilenc orszdgban az M2 iranti
kereslet stabilnak bizonyult (a nominalis effektiv arfolyammal becsiilték a modellt). Példaul
Wang [2011] az USA M1 iranti hosszu tava pénzkeresletében két rezsimvaltast is azonositott:
1931-ben az egyiket, 1952-ben a masikat. Tehat magaban a kointegracids vektorban is lehet
toréspont.

Stabil pénzkeresletet mutatott ki Gorogorszagra Vamvoukas [1998] éves adatokon harom
id6periodust vizsgalva: 1950-1993., 1954-1993., 1958-1993.; Spanyolorszagra Bahmani-
Oskooee et al. [1998] negyedéves adatokon 1974Q1-1992Q4 kozott az M2 iranti keresletbe a
nominalis effektiv arfolyamot is belefoglalva, illetve Camarero et al. [2002] havi adatokon
1986 januarjatol 1998 majusaig; Olaszorszagra Muscatelli és Papi [1990] negyedéves
adatokat vizsgalva 1963Q1-1984Q4 kozott a pénziigyi innovacidkat figyelembe véve az M2
iranti keresletben; Magyarorszagra és Lengyelorszagra Buch [2001] havi adatokon 1991 és
1998 kozott; Nagy-Britannidra Adam [1991] 1975. jinius és 1986. junius kozott, illetve
Johansen [1992] 1963Q1-1989Q2 kozott. Valamennyien kointegracids eljarast alkalmaztak.
Gabriel et al. [2003] a portugdl pénzkeresleti fliggvény istabilitdsat igazolta azza, hogy
megmutatta, ha a kointegracios vektorban toréspontokat enged, azzal javul a pénzkeresleti
fliggvény elorejelzd képessége. A toréspontokat belefoglalva a fiiggvénybe a pénzkereslet
stabilla valt. Negyedéves adatokat vizsgalt 1977Q1-1996Q4 kozott. Slavova [2003] Bulgaria
pénzkeresletét vizsgalta havi adatokon, de harom iddperiodusban: 1991 &prilisatél 1996
aprilisdig egy magas inflaci6 periddusban, 1996 majusatol 1997 juniusaig egy kozel
hiperinflacids idészakban, illetve 1997 jaliusa és 2000 decembere kozott, ami a valutatabla
atvételét kovetd stabilizacids idOszak volt. Tehat az idOperiodusokat a strukturalis torések,
vagyis a monetaris politikai rezsimvaltasok alapjan valasztotta meg. A valtozok iddsorai az
elsé két periodusban nem stacionerek, mig a stabizlizacidos idOszakban azok, illetve a
pénzkeresleti fliggvényformak is valtoznak az egyes iddszakokban. A pénzkeresleti fliggvény
az utolso periodusban viselkedett a leginkabb az elmélet altal elvart mddon, igy elmondhato,
hogy a valutatabla bevezetése stabilizalta a pénzkeresleti fiiggvényt. Ausztralidban is

megfigyelhetd egy rezsimvaltds a pénzkeresleti fiiggvényben a pénziigyi deregulacié miatt,
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igy Karfakis — Parikh [1993] két iddszakra becsiilte meg az ausztral pénzkeresleti fliggvényt,
1979-1980 kozott és 1980-1990 kozott. Negyedéves adatokat becsiilt, és az M3 iranti
pénzkereslet mindkét iddszakban stabilnak bizonyult. Az arfolyamot mindkét id6szak esetén
belefoglalta a modellbe. A fejlodé orszagok esetén is vannak kedvezd eredmények. Stabil
pénzkeresleti fliggvényt becsiilt példdul Venezuela esetén Ramajo [2001] és Bjernland
[2005], Vietnam esetén Adam et al. [2004].

Tobb tanulmany nemlinaris hibakorrekcios modellel vizsgalja a pénzkeresleti fliggvényt,
az egyensulyhoz vald6 nemlinearis alkalmazkodas miatt. A pénzkeresletre a nemlinedris
hibakorrekcids modellt restriktiv formajaban eredetileg Escribano [2004]" fejlesztette ki.
Tobbek kozott ezt a modellt alkalmazta Hendry — Ericsson [1991], Huang et al. [2001], illetve
Terdsvirta — Eliasson [2001] is. Hendry ¢és Ericsson [1991] az Egyesiilt Kirdlysag
pénzkeresleti fiiggvényét becsiilte meg 1878 és 1975 kozott; Huang et al. [2001] egy
egyenletes dtmenetli (smooth transition) nemlinearis hibakorrekcidés modellt becsiilt a tajvani
pénzkeresleti fliggvényre 1962Q1 és 1996Q4 kozott; Terdsvirta és Eliasson [2001] szintén az
Egyesiilt Kirdlysag pénzkeresleti fiiggvényét vizsgalta meg, de 1878 és 1993 kozott, s két
korlatlan verziojat fejlesztette ki a nemlinearis hibakorrekcios modellnek. Kia [2006] is
nemlinearis alkalmazkodast becsiilt a kanadai pénzkereslet esetén egy Kkorlatlan
hibakorrekcidos modellben, ha a politikai rezsimvaltasokat megragadd6 dummykat a modellbe
foglalta.

A monetaris arfolyammodellek tesztelése esetén nem jellemzd, hogy maganak a
pénzkeresleti fliggvénynek az esetlges instabilitasat figyelembe vegyék, de azért taldlunk ra
példat. Boothe — Poloz [1988] figyelembe vette a pénziigyi innovacioknak kdszonhetd
eltoloddsokat a pénzkeresleti fliggvényekben a kanadai dollar-USA dollar arfolyamanak
tesztelésekor 1970 és 1985 kozott. A monetaris arfolyammodellt a pénzkereslet esetleges
instabilitasanak figyelembevétele nélkiil is tesztelték. A becsiilt két modell kozotti eltérés nem
jelentds, egyik esetben sem sikeriilt igazolniuk a monetaris arfolyammodellek feltevéseit a
kanadai dollar-USA dollar vizsgéalata esetén a mintaidészakban. Mivel az irodalomban nem
jellemzd a pénzkereslet stabilitasanak vizsgalata a monetéris arfolyammodellek tesztelése

soran, ezért ettol mi is eltekintiink.'*

" A tanulmany elsé valtozatat a szerzé eredetileg 1985-ben publikalta: ESCRIBANO, A. [1985] Nonlinear error-
correction: the case of money demand in the UK (1878-1970), Mimeo, University of California at San Diego, La
Jolla, California

' Bar outlier dummykkal kezeljiik az egyes id6sorok esetén jol kivehetd kiugrd értékeket.
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2.2 A monetaris arfolyammodellek fajtai

A monetéris modelleknek harom fajtajat kiilonbdztetjilk meg'>: 1) a rugalmas arak monetéris
modelljét (Mussa [1976], Frenkel [1976], Bilson [1978]), 2) a ragadds arak monetaris
modelljét (Dornbusch [1976]) és 3) a redlkamat-kiilonbségek modelljét (Frankel [1979])'C. A
harom modell méas-més makrogazdasagi fundamentumoknak tulajdonit meghatarozo6 szerepet
a nominalis arfolyam hossza tdvii meghatadrozasaban. Illetve a ragadds arak modelljében a
nominalis arfolyam rovid tavi meghatarozasa eltér a hossza tava egyensulyi arfolyam
meghatarozasatol. A kovetkezdkben részletesen bemutatjuk a monetaris arfolyammodellek

harom fajtajat.

2.2.1 Rugalmas arak monetaris modellje

A monetaris modelleket eredetileg a fizetési mérleg kiigazitdsok (balance of payment)
elemezéséhez alkalmaztak a Bretton Woods-i rogzitett arfolyamrendszer idején. (Mussa
[1976]) A rogzitett arfolyamrendszer 0sszeomldsa utan a modell egy olyan elméleti keretté
alakult at, amely segitségével a nominalis arfolyamok viselkedését magyaraztak. Fontos
kiilonbség a korabbi arfolyamelméletekhez képest, hogy ezek a modellek ,,allomanyi” (stock)
szemléletliek, a korabbi ,,aramlési” (flow) szemlélettel szemben'’. (Mark [2001]) A rugalmas
arak monetaris modellje feltételezi, hogy minden ar a gazdasagban tokéletesen rugalmas, és a
vasarloerd-paritas (PPP) folyamatosan fennall. (Frenkel [1976], Frankel [1984])

A rugalmas arak monetaris modellje harom szerzé nevével is fémjelezheté: Michael
Mussa, Jacob A. Frenkel és John F. O. Bilson. Mindharom szerz6 a modell hasonlo
tulajdonsagait hangstlyozza, de mégis mas-mds megkozelitésben. Mussa [1976] a
hagyomanyos modellekkel veti 0ssze a rugalmas arak monetaris modelljét, és hangsulyozza a
két elméleti keretrendszer kozotti kiilonbségeket, illetve nagy hangsulyt fektet a
varakozasokra. Néhany alkalmazasat mutatja meg a racionalis varakozasoknak a rugalmas
arak monetaris modellje esetén. Azzal, hogy lebegd arfolyamrendszer esetén is értelmezi a
modellt, elinditja azt az atalakulas utjan, mely soran az a hosszl tdva nominalis arfolyamok
meghatarozasanak elméleti keretrendszerévé valt. Fontos kiilonbség a korabbi elméleti

arfolyammodellekhez képest, hogy Mussa [1976] az arfolyamot egy eszkozarnak tekinti, azaz

' Darvas — Halpern (szerk.) [1998] két dimenzié alapjan csoportositja az arfolyammodelleket: a gazdasagot leir6
feltevések és a termékarak alkalmazkodasi sebessége alapjan. Ebben a megkozelitésben 6k megkiilonboztetnek
klasszikus monetaris modelleket és modern monetaris modelleket.

' A monetaris modellekrl magyar nyelven olvashatunk Kerekes [1995] cikkében, illetve bévebben Riecke és
szerzOtarsai [1985] munkajaban.

17 Az egyik szemlélet a pénz allomanyanak vizsgalatat helyezi el6térbe, a masik szemlélet szerint pedig a pénz
aramlasat kell megfigyelni.
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két orszdg valutajanak, pénzének relativ araként tekint az arfolyamra. Az egyensulyi
arfolyamot pedig elsdsorban a vizsgalt két orszdg pénze (pénzallomanya) iranti kereslet és
annak kinalata hatarozza meg. Tehat két tévhitre vilagit ra: 1) a kordbbi elméletek az
arfolyamot az egyes orszagok kibocsatdsanak relativ araként értelmezték, holott az arfolyam
az egyes orszagok pénzének relativ ara, 2) tovabba nem ért egyet azzal a hagyoményos
elképzeléssel, hogy az arfolyamot a téke dramldsanak egyensulyi feltételei hatarozzdk meg,
mivel azt az eszkdzok (a pénzek) allomanyanak egyensulyi feltételei determindljak. Mivel az
arfolyamot egy eszkozarként kezeli, ezért megallapitja, hogy két valuta relativ arat is hasonlo
tényezok mozgatjak, mint barmely eszkoz arat. Az eszkozpiaci arak rovid tava volatilitasat
nagymértékben befolyasoljak az eszkozbirtokosok varakozasai a jovobeli hozamokkal
kapcsolatban. Tehat az arfolyamok volatilitdsaért is a varakozésok, illetve azok valtozasai
lehetnek a felelések. Ha a gazdasagi szereplok azt varjak, hogy egy valuta felértékelddik,
akkor annak a valutanak megné a kereslete, ami szintén a felértékelddés iranyaba hat. A
probléma az, hogy nehéz megmondani, hogy mi mozgatja a véarakozésokat. Mussa [1976]
azonosit néhdny tényez6t, mely hatdst gyakorolhat az 4arfolyamokkal kapcsolatos
varakozasokra, ilyen példaul az adott orszagok gazdasdganak struktirdja, a monetaris €s
fiskalis politika jellemz6i, és az eszkozbirtokosok adott pillanatban rendelkezésre allo
informacioi. A vizsgélatai sordn megallapitja, hogy nem lehet egyértelmii kovetkeztetéseket
levonni a hatdridds arfolyam viselkedésére vonatkozdan az azonnali arfolyam ingadozésai
alapjan, illetve megallapitja, hogy az arfolyam sokkal volatilisebb, mint az azt meghatarozo
fundamentumok (a pénzkereslet ¢és pénzkinalat). Végiil kiemeli, hogy az arfolyam
meghatdrozasaban a redltényezdk is fontos szerepet jatszanak, mint példaul a realjovedelem.
Ha reédljovedelem megnd, akkor az a pénzkereslet novekedéséhez vezet. Illetve ha csokkenés
kovetkezik be a kibocsatasban €s a foglalkoztatasban, akkor a korményzat expanziv monetaris
¢s fiskalis politikat kezd el folytatni, aminek kovetkeztében leértékelddik az arfolyam. De
nem csak a redltényezOk  befolyasoljdk az  arfolyamot, természetesen az
arfolyamvaltozasoknak is vannak redlgazdasagi hatésai. (Mussa [1976])

Frenkel [1976] is fontosnak tartja a realfaktorok szerepét az arfolyam meghatarozasaban,
de 6 egy olyan modellt épit ki, mely tisztan monetaris kdrnyezetben tesztelhetd, a német
hiperinflacio iddészaka alatt (1920-as évek). Mivel ebben az iddszakban az inflacios
varakozasok dominaltak, igy a redljovedelem hatdsat nem foglalja bele a modellbe, bar azt
fontosnak tartja. Ez a vizsgalati idészak lehetdséget teremtett arra, hogy a monetaris valtozok
¢s az arfolyam kozotti kapcsolatot elszeparaltan lehessen vizsgéalni mas valtozoktol. Frenkel

modelljében hangsulyos a vart inflacié szerepe, s tjdonsag, hogy explicit médon bevezeti a
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redl-pénzalloméanyt a modellbe, ami meghatarozza a relativ arakat, ez pedig az arfolyamot.
Explicit médon megfogalmazza ¢ is, hogy az arfolyam két eszkoz relativ ara, ezért az akkor
éri el az egyensulyi szintet, amikor a két pénz meglévé mennyiségét hajlandoak tartani az
emberek, azaz a pénzkereslet egyenld lesz a pénzkinalattal. Igy a két pénz relativ arat ezen
pénzek keresletével és kinalataval hatarozhatjuk meg. (Frenkel [1976])

A modell harom ,,épitékére” épit. Az elsd épitdkd, hogy a real-pénzallomany iranti
kereslet a vart inflacié fliggvénye:

m' =g(z°), (44)

ahol m“ a real-pénzallomény iranti kereslet és 7° a vart inflacio. Illetve —ge< 0, azaz a

on
fliggvény negativ meredekségli, igy a vart inflacid novekedésével a real-pénzallomany iranti
kereslet csokken. A formalizmus azt a feltevést tiikrozi, hogy a hiperinflacié alatt a
pénzkeresletben bekodvetkezd valtozast elsdsorban az inflacids varakozasokban bekdvetkezd

valtozasok dominaltdk, igy az outputban és a readlkamatldbban bekovetkezd valtozasokat
. M o
figyelmen kiviil hagyja a szerz6. A reél-pénzkinalat rE ahol M a nominalis

pénzmennyiség, P pedig az arszinvonal. Ha egyenlvé tessziik a redl-pénzkindlatot a redl-

pénzkereslettel, akkor ez lehetdvé teszi, hogy az darszinvonalat kifejezzilk a nominalis

pénzkinalat és a vért inflacié fiiggvényeként: m‘ :%, ahol: m‘ = g(n°), azaz g(x°) :M,

P

igy:

M

p-2L (43)

g(z*%)

Az arszinvonal a nomindlis pénzkindlatnak és a vart inflacionak is pozitiv fliggvénye
OP oP i T .
(W>O,a ->0), azaz az arszinvonal a nominalis pénzkindlat €s a vart inflacio
T

novekedésének hatasara is novekedni fog. Az arszinvonal rugalmassdga a vart inflaciora
vonatkozoan kozeliteni fogja a pénzkereslet kamatrugalmassagat, és pénzillazio'® hianyaban
az arszinvonal nominalis pénzkinalatra vonatkoz6 rugalmassaga egységnyi kell, hogy legyen.
(Frenkel [1976], 208. 0.)

Az elmélet masodik épitdkove a hazai arszinvonal és a kiilfoldi arszinvonal kapcsolata a

vasarloerd-paritason keresztiil:

'8 Pénzillazio esetén a gazdasagi szereplok Osszekeverik a nomidlis értelemben vett valtozdsokat a real
értelemben vett valtozasokkal (Shafir et al. [1997]).
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P=EP, (46)
ahol P jeldli a hazai arszinvonalat, P° a kiilfoldi arszinvonalat, E pedig a nominalis
arfolyamot (a kiilfoldi valuta ara hazai valutaban kifejezve). Ha a vasarlderd paritas feltétele
fennall, akkor a (46)-os egyenletet a (45)-0sbe be lehet helyettesiteni, hogy megkapjuk a
kapcsolatot az arfolyam, a nomindlis pénzkinélat, az inflacidés varakozasok és a kiilfoldi

arszinvonal kozott:

_&g(7%)
E= o (47)

A német hiperinflicio alatt feltételezhetjiik, hogy a kiilfoldi arszinvonal (P") fix a hazai
arszinvonalhoz (P) képest, igy egységnyinek tekinthetjiik. Ekkor az arfolyam a
kovetkezOképpen irhat6 fel:
M
gy’
ahol az arfolyam pozitiv fliggvénye a nomindlis pénzkinalatnak és a vart inflacionak is

(s—]\i >0 ,—aa Ee >0), azaz akar a nominalis pénzkindlatban, akar a vart inflaciéban kovetkezik
Vs

be novekedés, az arfolyam leértékelédik. Erdemes kiemelni, hogy az arfolyam és a vart

(48)

inflaci6 kozotti pozitiv kapcsolat feltételezése szembe megy néhany arfolyam-elméleti
megkdzelitéssel. A hagyomanyos arfolyamelméletek szerint a magasabb vart inflacié emeli a
nominalis kamatldbat, ami tobbletet indukal a tékemérlegben, azzal, hogy vonzza a kiilfoldi
tokét, ez pedig alacsonyabb spot arfolyamot eredményez, azaz a hazai valuta felértékelddik.
Egy masik magyarazat, hogy a magasabb kamat csdkkenti a kiadasokat, igy tobbletet indukal
a fizetési mérlegben, ami végiil alacsonyabb spot arfolyamhoz vezet. Egy harmadik lehetséges
ut a kamatparitas elméletét hangstilyozza. Ennek megfeleléen a magasabb kamat magasabb
hataridés prémiumot eredményez a kiilfoldi valutan, és ha a hataridds arfolyam emelkedése
esetén nem sikerlil a megfeleld hataridos prémiumot elérni az arfolyamon, akkor a spot
arfolyamnak esni kell. Barmi is az 0t, a fenti elméletek negativ kapcsolatot allapitanak meg a
kamatlab és az arfolyam kozott, mig a (48)-as pozitiv kapcsolatot tételez fel. (Frenkel [1976],
208-209. 0.)

Frenkel elmélete az eszkozok egyensulyanak szerepét hangsulyozza az arfolyam
meghatarozasaban. A vart inflacié emelkedése csokkenti a real-pénzallomany iranti keresletet,
igy adott nominalis pénzkinalat mellett az eszk6zok egyenstilya magasabb arszinvonalat kivan

meg. Mivel a hazai drszinvonal a vasarloerd-paritason keresztiil a kiilfoldi arszinvonalhoz van
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kotve, s mivel a kiilfoldi arszinvonalat fixnek tételeztiik fel, ezért a magasabb arszinvonal
csak a spot arfolyam emelkedésén keresztiil érhetd el. Frenkel [1976] kiemeli, hogy a
kamatlabban tortént valtozds hatdsainak pontos elemzése a zavar forrasatol fiigg. Most
feltételeztiik, hogy a hiperinflacio alatt a zavar forrdsa monetaris, s igy a magasabb kamatlab a
megndvekedett monetaris expanzid kovetkezménye, ami azonnal megjelenik a Fisher hatason
keresztiil az inflacids varakozasokban. Tehat arra a kovetkeztetésre jut, hogy a konnyli pénz
leértékelddést eredményez a valutdban. A hagyomanyos varakozas a kamat és az arfolyam
negativ kapcsolatarél Osszeegyeztethetd az eszkoz megkozelitéssel, ha hangstlyozzuk a
monetaris valtozasok rovid tava likviditasi hatasat. Igy révid tdvon a magasabb kamat a kevés
pénznek koszonhetd, ami a valuta felértékelddését okozza. Hiperinflacid alatt a varakozasok
hatéasa teljesen domindlja a likviditasi hatést, ami pozitiv kapcsolathoz vezet a kamatlab és az
arfolyam kozott. (Frenkel [1976] 210. 0.)

A harmadik épitékd a varakozasok mérésének megvalasztdsa, mivel az elmélet a jovo
eseményeivel kapcsolatos varakozasok szerepét hangsulyozza az arfolyam aktudlis értékének
meghatdrozasaban. Frenkel [1976] a kamatparitdst hasznalja fel az inflacidés varakozasok
mérésének szarmaztatasara. A kamatparitas feltétele szerint egyenstulyban a kiilfoldi valutara
sz0l06 adott lejarata hataridds szerzédések prémiuma a kamatok kiilonbségéhez kapcsolodik:

. F-E

i—i'=—=, 49
Z (49)

ahol F a hataridds arfolyam, E spot arfolyam, i a hazai kamatlab, és i~ a kiilfoldi kamatlab.
Ezen kiviil a szerzd feltételezi, hogy a hazai és kiilfoldi vart inflacids rata kiilonbségének

szorasa elsosorban a hazai, azaz most a német vart inflacidos ratanak koszonhetd. Ez azt
jelenti, hogy a kiilfoldi valuta prémiumanak (T) szOrasat a vart inflacid szorasa

mértékének tekintjiik. (Frenkel [1976] 210. o.) gy a modell empirikusan tesztelhetévé valt, s
a tesztelés igazolta az elméleti modell allitasait. (Frenkel [1976])

Frenkel [1976] nem allitja, hogy az arfolyam csak a pénzpiacon hatdrozodik meg, azaz,
hogy csak az allomanyi (stock) valtozok gyakorolnak hatast az arfolyamra, az aramlési
szemléleti (flow) valtozok pedig nem. Az arfolyam is, mint minden mas ar, altaldnos
egyensulyban hatarozodik meg, a stock és flow valtozok interakcidinak eredményeképpen.
Amit a vizsgalata sordn hasznalt, az egyfajta redukalt forméanak tekinthetd, amely egy
kényelmes elemzési keretet biztositott.

A harom szerzé koziil Bilson [1978] az, aki a rugalmas arak monetaris modelljének

napjainkban is alkalmazott formdjat formalizalja, felhasznalva a Cagan-féle pénzkeresleti
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fliggvény Aaltalanositott formajat. Feltételezi, hogy a pénzkereslet stabil fliggvénye véges
szamu aggregalt gazdasagi valtozoknak, illetve szallitasi koltségek és kereskedelmi

korlatozasok hianyaban az egységes ar elve teljesiil a nemzetkdzi piacokon. Ha ez minden

arura érvényesiil, akkor fennall a PPP (E = ; ). Illetve a fedezetlen kamatparitasi feltétel

teremt kapcsolatot a nemzetk6zi armozgasok, a kamatmozgasok €s a devizapiaci valtozasok
kozott. (Bilson [1978]) Tehat Bilson is meghatarozza a harom alapfeltételt. A rugalmas arak
monetaris modellje tobbféleképpen is reprezentalhatd, tekintsiik most a legaltalanosabb

form4jat Bilson [1978] és Clements — Frenkel [1980] alapjan. Legyen a real-pénzkereslet
L(Y,i) és a real-pénzkinalat % , ahol M a nomindlis pénzkinalat (pénzmennyiség), P az

arszinvonal, Y a redljovedelem, i a nomindlis kamatlab, a csillag pedig a kiilfoldi valtozokat

jeloli. A hazai és a kiilfoldi pénzpiac egyensulya a kovetkezOképpen irhat6 fel:

% =L(Y.,i) (50)
Alf: =L'(Y,i), (51)

ekkor a real-pénzkinalat egyenld a redl-pénzkereslettel. (Clements — Frenkel [1980]) Bilson
[1978] a real-jovedelmet és a pénzkinalatot exogénnak feltételezi, illetve a nominalis
kamatlabban bekovetkezd mozgasok elsdsorban a varhatod inflacioban bekovetkezd exogén
mozgasokat tiikkrozik, igy a pénzpiaci egyensuly az arszinvonal mozgasokon keresztiil jon

l1étre. A fentiekbdl az arszinvonalakat kifejezve:

P= M (52)
L(Y,i)
=M (53)
L(Y.i)
Amikor a pénzpiacok megtisztulnak, akkor a két arszinvonal hanyadosa a kdvetkezoképpen
fejezhetd ki:
P M M
P L(Y,i) L'(Y,i)
LM LOD (54)
P M L(Y,i)
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Helyettesitsiik be a PPP-t (£ :§), mivel ez az a kapcsolat, amely 0sszekoti a hazai és a

kilfoldi arszinvonalat:

M L(Y,0)
M" L(Y,i)’

(35)

ahol E a spot nomindlis arfolyam (a kiilfoldi valuta ara hazai valutdban kifejezve).
Feltételezziink altalanositott Cagan tipust pénzkeresleti fliggvényeket, ahol a pénzkereslet a

realjovedelemtdl és a nomindlis kamattol fiigg:
L=a-Y’e"* (56)
L=d Y., (57)
a, ¢ ¢és A paraméterek, 0<g@<1 a pénzkereslet jovedelemrugalmassaga, A >0 a
pénzkereslet parcialis kamatrugalmassaga (semi-elasticity). Az egyszeriség kedvéeért
feltételezzilk, hogy a=a", illetve, hogy a jovedelem rugalmassag és a parcidlis
kamatrugalmassdg mindkét orszagban ugyanaz: ¢=¢ és A =A" . Helyettesitsiik be a (56)-ot
¢s az (57)-et az (55)-be:

YL A
E:M*'a Y e[ ’
M a-Y?.e*

majd vegyiik mindkét oldal logaritmusat:

YoM

InE=In M*.a Y e%

M aYe”

mE=(InM-InM")—¢(InY -InY )+ A(i—i).
Jeloljiik kisbetiikkel az egyes valtozok logaritmusait (kivéve a nominalis kamatot):

e=(m-m)—g(y-y)+Al-i), (58)
(Bilson [1978], Clements — Frenkel [1980]) Feltételezziik, hogy a pénzkindlat és a
redljovedelem mindkét orszagban exogén modon hatarozodik meg (Wang [2009]). Az (58)
egyenlet szerint az arfolyamot, mint a pénzek relativ arat, a pénz kereslete és kinalata
hatdrozza meg. Lathatd, hogy a hazai pénzkindlatban bekdvetkezd ndvekedés aranyos
leértékelddést okoz az arfolyamban, mig a hazai redljovedelem emelkedése vagy a hazai
nominalis kamat csokkenése felértékelddéshez vezet. A reédljovedelmekben bekdvetkezd
novekedés minden koriilmények kozott felértékeli az arfolyamot, s ez az, ami elvalasztja ezt a

megkozelitést az elaszticitasi megkozelitéstol. Az elaszticitasi megkdzelités csak akkor josol
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felértékelddést, ha a novekedés export-vezérelt, mivel a hazai import utdn megnovekedett
kereslet fel fogja értékelni a wvalutat. Bilson [1978] alapvetéen hossza tavi elemzési
eszkoznek tartotta a monetdris arfolyammodelleket, de nem zarta ki azok rovid tava
elemzésekben torténd felhasznalasat sem. (Bilson [1978]) A monetaris arfolyammodelleket
Mark [1995]-6s munkéjat kovetden kezelték kizardlag hosszu tava elemzési eszkdzként.

A nemzetkozi Fisher-hatéas a hazai és a kiilfoldi nominalis kamatkiilonbségek ¢€s a hazai és
a kiilfoldi varhat6 inflacios ratak kiilonbsége kdzott teremt kapcsolatot:

i, i, =E(7.)-E(7.), (59)
ahol E, a feltételes varhaté érték operatora a ¢-edik idépontban rendelkezésre 4allo
informaciok alapjan, E,(r,,,) és E,(r,,,) ahazai és a kiilfoldi varhato inflacios ratdk, i, és i,
a hazai és a kiilfoldi nominalis kamat a 7-edik id6pontban. Ha az (59)-es egyenletet

behelyettesitjiik az (58)-as egyenletbe (vagy eldbb az UIP-et és utana a relativ PPP-t), akkor a

crer

e=(m-m")~g(y-y)+AME(7.)-E(7.,)), (60a)
illetve ha 7 és 7~ jeldli a varhato inflacios ratakat:
e=(m-m)—g(y-y)+AMx-7"). (60b)
A modell szerint a hazai inflacié emelkedése leértékelddést, a kiilfoldi inflacidé emelkedése
felértékelddést okoz a nominalis arfolyamban. (Frankel [1984], Wang [2009])
Frenkel [1976] is ezt a valtozatot tesztelte vizsgdlatai soran. A fedezett kamatparitas a
nominalis kamatkiilonbségek, illetve a forward és a spot arfolyam kozotti kiilonbség

(hataridés prémium) kozotti kapcsolatot irja le:

*

it_it :fz,z+l_et’ (61)
ahol f,.., a t-edik id6pontban a 7+1-edik idGpontra vonatkoz6 hataridés arfolyam

logaritmusa. A (61)-es egyenletet behelyettesitve az (58)-as egyenletbe a kovetkezd
Osszefiiggéshez jutunk:
e=(m-m)—g(y-y)+Af, .. —e). (62)
Jol lathatd, hogy a hataridés prémium emelkedése leértékelddést okoz a nominalis
arfolyamban. (Frenkel [1976], Wang [2009])
A modell felhasznalhatd arra, hogy megvizsgaljuk a kiilonb6z6 endogén és exogén
valtozok valtozasanak, illetve ezen valtozokat ért sokkok hatasat — kiilon-kiilon, vagy

egylittesen — az endogén valtozokra. A hazai orszadg szemszogébol endogén valtozoknak
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tekinthetjiik az arfolyamot, a hazai nomindlis kamatot és a hazai inflaciot. Azaz ezek a
valtozok nem csak hatast gyakorolhatnak az arfolyamra, de az arfolyam is befolyasolhatja
oket. A pénzkinalatok, a redl-jovedelmek, és a hazai orszag szempontjabol a kiilfoldi valtozok
exogénnak tekinthetok. Ha a hatdsokat egymastol elkiiloniilten vizsgaljuk, ceteris paribus,
azaz a tobbi valtozo valtozatlansaga mellett, akkor a modell egyes reprezentacioibol konnyen

lathatok a vart hatasok. Egy hazai pozitiv pénzkindlati sokk, azaz egy monetaris expanzio,

aranyos novekedést okoz a hazai arszinvonalban (T p =T m— @y + Ai ), ami a PPP-n keresztiil

az arfolyam leértékelddéséhez vezet (Te=pT—p’). Egy pozitiv redl-jdvedelmi sokk

csokkenti az arszinvonalat, igy a hazai valuta felértékelddik, hogy fenntartsa a PPP-t. A hazai
kamatokban torténd emelkedés, vagy pozitiv kamatsokk, emeli a hazai arszinvonalat, ami a
hazai valuta leértékelddését okozza. Valaszként egy hazai pozitiv inflaciés sokkra a hazai
valuta leértékelddik. Ugyanakkor a nemzetkozi Fisher-hatason keresztiil a hazai kamatra is
hatast gyakorolhat a hazai inflacié ndvekedése. Alapvetd feltevése a monetaris modelleknek,
hogy rugalmas arfolyamrendszerben a kiilfoldi inflacié nem fog atterjedni a hazai orszagra,
csak a hazai valuta fog felértékelddni a kiilfoldi inflacié emelkedésének hatasara (a PPP-n

keresztiil). (Wang [2009])

Varakozasok, fundamentumok és az arfolyam

A fedezetlen kamatparitas modellbe foglalasaval az arfolyammal kapcsolatos varakozasok
keriilnek eldtérbe. A fedezetlen kamatparitas szerint egy meghatarozott idészak alatt vart
valtozas a spot arfolyamban egyenld a kamatkiilonbségekkel a két orszadg kdzott ugyanabban
az iddszakban:

‘t - lz* = Et (ez+l) -, (63)

l

ahol E, (e

., )—e, a hazai valuta varhato leértékelddési rataja. Ha a (63)-as egyenletet
behelyettesitjik az (58)-as egyenletbe, azaz a rugalmas éarak monetaris modelljében a
kamatkiilonbségek helyett az arfolyam vérhato leértékelddési ratajat irjuk be, akkor
megkapjuk az ,,eléretekinté” monetaris arfolyammodellt (forward-looking monetary model):
e=(m-m)=g(y-y)+AE(e,)-e). (64)
A (64)-es egyenlet szerint a monetaris makrogazdasagi fundamentumok mellett az

arfolyammal kapcsolatos varakozasok is meghatdrozo szerepet tdltenek be a nominalis

arfolyam hosszii tdva meghatarozasaban. (Mark [2001], Wang [2009]) Jelolje f, a
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makrogazdasigi fundamentumokat: f, =(m, —m, )—¢(y,—y,), akkor az érfolyamra a

kovetkez6t kapjuk'”:
e =f+ME(e,)-e), (65)
majd rendezziik at:
1 A
e = + E.(e.). 66
t (1+2’)-ft (1+/1) t( t+l) ( )

Eszerint a jovobeli arfolyammal kapcsolatos varakozasokat a jelenlegi arfolyam magaban
foglalja. (Mark [2001])
—_— 1 .

1+1°

e, =yf+vE(e.,). (67)

Legyen ;//z% ésy=1-y

Bovitsiik ki (67)-et egy periddussal:

et+1 = 7f;+1 + !//Etﬂ (et+2) ’
majd vegyiik a varakozasokat a ¢-edik idépontban rendelkezésre allé informaciok alapjan, és

alkalmazzuk az iterativ varakozasok torvényét:

E (e..)=7E (/) +VE(E,(e.,)),
E(e.)=7E (f..)+VE(e,,) . (68)
A (68)-as egyenletet helyettesitsiik vissza a (67)-es egyenletbe:
e, =1 +y(YE(f.)+vE(e,,))
e, =1, +vrE(f.)+V E(e.,)

Ezt végezziikkel e,,, e, ... e, -ra, mig végiil k£ nagyon nagy lesz. A kovetkezdt kapjuk:

e = J/Z W) E(f, )+ @) Ee,,,.) -

Tegytik fel, hogy a transzverzalitasi feltétel teljesiil:
lim(p)'E,(e,) =0, (69)

azaz ahogy k — oo a vart arfolyam diszkontalt jelenértéke nullahoz tart. Ekkor megkaphatjuk

a jelenérték formulat:

¢ = 7i WYE(,), (70)

"% A varakozasok bevezetésével az idédimenzio fontos szerephez jut, ezért a kovetkezOkben az Ssszefiiggéseket
okonometriailag tesztelhetd formaban irjuk fel, azaz a valtozokat idésorokként kezeljiik.
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ahol w <1. Ekkor az arfolyam a diszkontalt jelenértéke a fundamentumok vart jovobeli

értekének. (Mark [2001]) A jelenérték modell egy bevett eljards a pénziigy teriiletén az
eszk0zOk arazdsara. Mivel az arfolyam is értékelhetd, meghatarozhatd ugy, mint egy eszkoz,
ezért gyakran hivjak a modellt eszk6z-arazasi modellnek. Az arfolyam abban is hasonlit mas
eszk6zhdz, hogy sokkal volatilisebb, mint a fundamentumok, mint példaul részvények esetén
a részvényarfolyamok is volatilisebbek, mint az osztalékok. (Mark [2001])

De a fundamentumok jovében vart értéke nem megfigyelhetd, ezért ilyen formaban a

modellnek kevés gyakorlati haszna van. Vonjuk ki a jelenbeli fundamentumokat £ a (70)-es

egyenlet mindkét oldalabol, és rendezziik at:

et_ft :72(W)jEt(]Fz+j)_fz

&~ f =YWV E, ). (1)

Ekkor Campbell €s Shiller [1987]-es cikke alapjan a nominalis arfolyam és a fundamentumok
kozotti eltérés (spread) kifejezhetd a jovobeli fundamentumokban varhaté véltozasok
diszkontalt 6sszegeként. Ezaltal a jelenérték modell tesztelhetévé valik, mivel az arfolyam és
fundamentumok jelenbeli eltérése megfigyelhetd. A fundamentumokban bekdvetkezo
valtozasok altalaban stacionerek, ezért az egyenlet bal oldala hosszu tava egyensulyi, azaz
kointegracios kapcsolatot jelenit meg az arfolyam és a fundamentumok kozott. Rovid tavon a
két folyamat eltérhet a kozos egyensilyi palyatol, de hossza tavon egyiittmozognak. gy az
arfolyam ¢és a fundamentumok kozotti kointegracios kapcsolat tesztelésével a rugalmas arak
monetaris arfolyammodelljének jelenérték formuldja tesztelhetd. Ha az arfolyam és a
fundamentumok kozotti eltérést mas tényezOk is befolydsoljak a fundamentumokban
bekovetkezd valtozasokon kiviil, akkor az eltérések valdsziniileg nem stacionerek, és nincs
hosszu tava egyensulyi kapcsolat a fundamentumok és az arfolyam kozott. (Campbell —
Shiller [1987], Wang [2009]) Campbell és Shiller [1987]-es munkéjat Engel és West [2005]
fejlesztette tovabb, melyet eldszeretettel tesztelnek az irodalomban, tobbek kozott Naszodi

[2011], West [2012], vagy Balke et al. [2013].

Racionalis buborékok
Nézziik meg azt az esetet, amikor nem teljesiil a transzverzalitasi feltétel, és az arfolyam

leértékelddésének nincs hatara. Ekkor a folyamat explozivva vélik. Ebben az esetben lehet,
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hogy az arfolyamot részben egy exploziv buborék vezérli (b,), ami végiil dominalni fogja az

arfolyam viselkedését. A buborék fejlodjon a kdvetkezd dsszefiiggés alapjan:

b="b_ 4, (72)
%

ahol 7, ~ N(O, o;f) fehér zaj folyamat. Mivel y kisebb, mint egy, igy 1 nagyobb lesz, mint
7

egy, ezért a folyamat exploziv lesz. A buborék akkor meriil fel egy modellben, amikor azt
feltételezziik, hogy a piaci szereploknek raciondlis varakozasai vannak, emiatt racionalis
buborékként hivatkozik rd az irodalom. (Mark [2001]) A buborék ugyanazzal a
diszkontrataval nd, mint a jovobeli jovedelem, vagy egy pénzaramlas, amit egy eszkoz
general, ezért nem konnyl felismerni, hogy egy adott eszkdéz ara helyesen tiikrozi annak
gazdasagi értékét, vagy buborékot tartalmaz, mivel az ar a helyes diszkontrataval nd
buborékkal ¢és a nélkiil is. Az arfolyam esetén a jovedelem-érték koncepcidban a
fundamentumok feleltetheték meg a pénzaramlasoknak, vagy jovedelmeknek, az arfolyam
pedig a gazdasagi érték, két orszag valutdjanak relativ ara. (Wang [2009]) Adjuk hozza a
buborékot a (70)-es egyenlethez:

e +b = 72 W) E(f, ) +b,, (70b)

ahol b, =y E, (b

..,) , mivel a buborék ugyanazzal a diszkontrataval nd, mint a fundamentumok,

azaz:

e+b,=y> W) E(f,)+wE(b,). (70c)

j=0
Eszerint ha az arfolyam raciondlis buborékot fog tartalmazni, akkor az arfolyam a
fundamentumok ¢és a racionalis buborék diszkontdlt jelenértékének az Osszege. Ez

racionalisnak tlinik, mivel a buborékot ugyanugy kell diszkontalni, mint a fundamentumokat.

Nehéz megkiilonboztetni a helyes arfolyamot (e, ) — amit a fundamentumok hatdroznak meg —
a helytelen arfolyamtol (e +b,), amely buborékot is tartalmaz, mert szinte ugyanugy

viselkednek. Ha a (71)-es egyenlethez hozzaadjuk a buborékot, akkor az egyenlet jobb oldala

nem lesz stacioner, mert a buborék definicié szerint exploziv:
e~ f,+b, =y W) E(W,. )+, (71b)
=0

akkor nem lesz kointegracio az arfolyam és a fundamentumok kozott. (Wang [2009])

Eléfordul, hogy a devizapiacot bizonyos esetekben egy-egy buborék vezérli, de altalaban a
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buborékok kidurrannak, igy hosszu tdvon nem ez hatarozza meg az arfolyamok viselkedését.

(Mark [2001])

A hérom monetaris arfolyammodell koziil ez a legkedveltebb modell, ha tesztelésrdl van szo.
A témaban az egyik leghivatkozottabb iras Meese és Rogoff [1983]-as tanulmanya (a google
scholar alapjan 3901-szer hivatkoztak ra (2016 marciusaig), a szerzd legtobbszor hivatkozott
cikke), amely elsdsorban a monetéris arfolyammodellek eldrejelzésének képességét teszteli. A
strukturalis modellek koziil harmat valasztottak ki: a rugalmas arak monetaris modelljét, a
ragadds arak monetaris modelljét, és a ragados eszkoz arak modelljét, amely beleveszi a
modellbe a folyo fizetési mérleget is (sticky-price asset model), melyet Hooper és Morton
[1982] neve fémjelez. Bar becsléseket is végeztek, a cikk elsOsorban az eldrejelzéseivel
kapcsolatos eredményei alapjan lett az irodalom egyik leghivatkozottabb irasa. Havi adatokat
hasznalva a modelleket 1973 és 1981 kozott becsiilték még a dollar-font, a dollar-jen, a
dollar-marka és a kiilkereskedelmi aranyokkal sulyozott dollar arfolyamra. Majd strukturalis
¢s idOsoros eldrejelzést (véletlen bolyongds, egyvaltozds iddsor, vektor autoregressziv
modell) egyarant végeztek, s az elsé eldrejelzési idoszak 1976 novembere volt. Az
elorejelzési horizontok egy, harom, hat és tizenkét honaposak voltak. A szerzok szerint a
vizsgalt strukturalis modelleknek van magyarazé erejiik, de rosszul jeleznek eldre, mert
magyarazd valtozoikat is nehéz eldrejelezni. A véletlen bolyongas majd minden esetben
jobban szerepelt, mint a strukturalis modellek. (Meese — Rogoff [1983])

MacDonald és Taylor [1994] a font-dollar arfolyamra becsiilte meg a rugalmas arak
monetaris modelljét, melyben a valtozok a nomindlis pénzkinalatok, a redljovedelmek és a
nominalis kamatok voltak. Egy korlatlan specifikéaciot becsiilt havi IFS adatokon 1976. januar
és 1990. december kozott. A nomindlis pénzkindlatot M1-el, a realjovedelmet az ipari
termelési indexszel, a nominalis kamatokat hossz tavii kamatokkal kozelitették. A Johansen
eljaras szerint akar harom kointegracids vektor jelenléte is kimutathato, ezaltal pedig sikeriilt
empirikus igazolast talalniuk a rugalmas arak monetaris modellje mellett. (MacDonald —
Taylor [1994])

Dabrowski et al. [2014] a kozép-kelet eurdpai orszagokban (Csehorszag, Magyarorszag,
Moldova, Lengyelorszag, Romadénia, Szerbia, Ukrajna és Torokorszag) vizsgalta meg a
rugalmas arak monetaris modelljének empirikus érvényességét a Balassa — Samuelson hatés
figyelembevételével. Az egyes valutdk eurd arfolyamait vizsgalta negyedéves adatokon egy
2001Q4-tol 2012Q4-ig tartd panelben. Olyan iddszakot probaltak megfigyelni, amelyben nem

magas az inflacio, €s az arfolyamok tobbnyire rugalmasak. A nominalis pénzkinalatot M2-vel,
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a realjovedelmet a redl GDP-vel, a teljes arszinvonalat a CPI-vel, a kereskedelemi forgalomba
keriil6 javak arat a PPI-vel ragadtdk meg. Olyan moddszereket alkalmaztak, melyek
figyelembe vették a keresztmetszeti fliggdséget a vizsgalt panelben. Az eredmények igazoltak

a modell allitasait erds €s gyenge koncepcidban egyarant. (Dgbrowski et al. [2014])

2.2.2 Ragadods arak monetaris modellje

A ragados arak monetaris modelljét Dornbusch dolgozta ki 1976-os cikkében. Fontos
kiilonbség a rugalmas arak monetaris modelljéhez képest, hogy a ragados arak modelljében
mar nem tokéletesen rugalmasak az drak, els6sorban az arupiacon, és rovid tdvon nem. Mivel
az arupiacon ¢és az eszkozok piacadn az alkalmazkodasi sebesség eltérd lesz, ezért a modell
dinamikussa valik. A modell szerint az arfolyam rdévid tavon tullendiilhet az egyensulyi
szintjén a piacok eltérd alkalmazkodasa miatt, s a tullendiilést kovetden all be a hosszu tava
egyensilyi szintjére. {gy a vasarlderé-paritas ebben a modellben csak hossza tavon érvényesiil

(e=p—p , a felsé vonal hosszi tavii egyensulyt jeldl), ami szintén eltérés az eldzd

modellhez képest. (Dornbusch [1976], Frankel [1984])

Az arfolyam-tullendiilés kulcsfontossagli eleme a modellnek. Egyrészt ezzel a modell
képes magyarazni a PPP-t6l valo ismétlodé és hosszan elnyulo eltéréseket, mivel a piacok
eltérd alkalmazkodasa miatt az &armozgasok nem lesznek tokéletes Osszhangban az
arfolyammozgéasokkal. Masrészt Dornbusch megmutatta, hogy az arfolyamok tullendiilése
(volatilitisa) nem feltétleniil a piaci szereplok rovid latasanak vagy irracionalis
viselkedésének eredménye, hanem a rendszer ideiglenes egyensulyanak biztositasa miatt
kovetkezik be. Példaul a jelenség megfigyelhetd egy-egy monetéris sokkra adott valaszt
kovetden, mivel a nemzetkozi arszinvonalak lassan alkalmazkodnak, ezért az arfolyam gyors
alkalmazkodasa allitja be a rovid tava egyensilyt. gy az arfolyamkilengések osszhangban
vannak a racionalis varakozasokkal. (Dornbusch [1976], Mark [2001])

A modell tokéletes tokemobilitast feltételez, azaz érvényesiil a fedezetlen kamatparitas.
Tulajdonképpen a modell hdrom épitékobol tevédik Ossze, ezek a kdvetkezdk: 1) a fedezetlen
kamatparitas, és a varakozasok, 2) a pénzpiaci egyensuly, 3) és az arupiaci egyensuly. Egy kis
nyitott gazdasagot képzeliink el, mely szdmdéra kiilfoldi kamat, és igy a hosszu tava
egyensulyi kamat is adottsag. Az arupiacon feltételezziik, hogy az import vilagpiaci ara adott.
A hazai output nem tokéletes helyettesitéje az importnak, igy a hazai aruk irdnti aggregalt
kereslet meghatdrozza a hazai output abszolut és relativ arat. A ragadds arupiaci arak

feltételezése miatt rovid tavon az aggregalt kinalati gérbe erdsen lapos, hosszu tavon pedig
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vertikalis. Igy rovid tdvon a kibocsatds novekedését csak az aggregéalt keresleti gorbe
eltoloddsa okozhatja, kozéptavon vagy az aggregalt kereslet vagy az aggregalt kinalat, vagy
mindkettd valtozasa; hosszl tdvon pedig csak az aggregalt kinalat valtozasa valtoztathatja
meg az output szintjét. Tovabba feltételezziik, hogy a gazdasdg szerepldi tokéletesen
elorelatdak, illetve hogy az arfolyamok rugalmasak, hiszen a modell a lebegd
arfolyamrendszerben tapasztalt arfolyam-volatilitds magyarazatat célozta meg. (Dornbusch
[1976], Wang [2009])

Az arfolyam-tallendiilés elgondoldsa egy nem vart monetaris expanzid hatasan keresztiil
konnyen levezethetd logikai Gton is. A kezdeti allapotban a gazdasag teljes egyensulyban van,

azaz egyensulyban van a pénzpiac és az arupiac is, ¢és fenndll a fedezetlen kamatparités

(i =i +E,(e

t+1

)—e, ). Ekkor legyen a hazai kamatlab i, ami egyenld a vilag kamatlabaval,
igy a hazai valuta varhatd felértékelddése vagy leértékelédése nulla. A hazai nomindlis
pénzkinalat legyen m, , ami megadja a hazai 4rszinvonalat, p, -et és az arfolyamot, e, -et, ami
pedig meghatérozza a kiilfoldi arszinvonalat ( p; ) a PPP altal. Tegyiik fel, hogy a pénz hosszi

tavon semleges, azaz egy permanens novekedés a pénzkinalatban (m ) hossza tavon aranyos

novekedéshez vezet az arfolyamban (e ) és az arszinvonalban ( p ) egyarant. Majd tegytik fel,
hogy varatlanul a # id6pontban a kdzponti bank emeli a pénzkinélatot m, -re. Ekkor hosszl
tavon a hazai pénzkindlatban bekdvetkezett novekedés az arszinvonal ugyanolyan aranya
emelkedéséhez vezet, igy p, a hosszl tavl egyensulyi szintjére emelkedik, p -re. Ez pedig
ugyanolyan ardnyu leértékelddést jelent a hazai valutaban hosszl tavon a PPP szerint, igy e

noéni fog, s bedll a hossz tava egyensulyi szintjére, e -re. De rovid tavon a dolgok masképp
mukodnek. (Dornbusch [1976], Mark [2001], Pilbeam [2005])

Rovid tavon az arszinvonal nem reagal azonnal a monetaris sokkra, a kiindulé p, szinten
marad, de igy a nomindlis pénzkinalat novekedésével emelkedik a redl-pénzkinalat
((m T =p)T). Ahhoz, hogy a pénzpiac egyensilyban maradjon a real-pénzkeresletnek is
emelkednie kell. Mivel feltételeztiik, hogy rovid tavon az output fix, igy az egyetlen mddja,
hogy a redl-pénzkereslet emelkedjen, ha a hazai kamatlab csokken (T m' —p' =gy — ' |
= m’ —p =@y, —Ai’). A folyamat hattere az, hogy pénztilkinalat lesz a piacon, amit csak
akkor hajlandok tartani a gazdasag szerepldi, ha a kamat i,-re csokken. De a fedezetlen

kamatparitasnak fenn kell allnia. Mivel a kiilf6ldi kamatlabat a kis nyitott gazdasag nem tudja

befolyasolni, ezért csak akkor csokkenhet a hazai kamatlab, ha a hazai kotvények befektetoi
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azt varjak, hogy a hazai valuta fel fog értékelédni — kompenzalasképpen a hazai valutdban
denominalt kotvények hozaménak csokkenése miatt (Vi =7 +E,(e,,) ¥ —e,). A rovid tava
felértékelddés pedig csak akkor lehetséges, ha az arfolyam kezdeti leértékel6dése nagyobb,

mint a hosszu tava leértékelddése (e, > e ), teret engedve ezzel a rovid tava felértékelddésnek.

Tehat az arfolyamnak tal kell lendiilnie a hosszi tavil egyensulyi szintjén. Az arfolyam
leértékelddésének hatterében az all, hogy a kamatcsdkkenés hosszii tavli varakozasokat
indukal az arfolyam leértékelédésére. Mind a kamatcsokkenés, mind a leértékelddési
varakozasok csokkentik a hazai eszk6zok vonzosagat, ami kezdeti tokekiaramlashoz vezet,
ezért értékelddik le a spot arfolyam. Tehat a monetaris expanzid a spot arfolyam azonnali
leértékelodését eredményezi (e,), amely meghaladja a hosszu tava leértékelddés szintjét,
mivel csak ilyen koriilmények kozott varhatjak a befektetok a valuta felértékelddését. A
tullendiilés mértéke a kamat a pénzkereslet-valtozasra adott valaszatdl és a varakozasok
eltolodasanak mértékétdl fiigg. JOl latszik, hogy a monetaris expanzié rovid tdva hatdsat a
tokemobilitas és a varakozasok domindljak. (Dornbusch [1976], Mark [2001], Pilbeam
[2005])

Az éarfolyam és a kamat kezdeti valasza utan tobb erd is a hosszu tava egyensuly irdnyaba
tereli a gazdasagot. A hazai kamat csokkenése €s a hazai valuta leértékelddése miatt megnd a
kereslet a hazai aruk irant. Feltételezziik, hogy a kibocsatas fix, igy a hazai aruk iranti
tulkereslet felhajtja az arakat, s az arszinvonal ugyanolyan ardnyban nd, mint a pénzkinalat,
p -re. A kiilfoldiek megnovekedett kereslete a hazai aruk irant az arfolyam felértékelddéséhez
vezet, e,-r8l e-re, helyredllitva ezzel a hossza tavl vésarloeré-paritast. Igy a vart
felértékelodés egy tényleges felértékelddéssel parosul. Ugyanebben az iddben a hazai
arszinvonal emelkedése a hazai reédlpénzallomany csokkenéséhez ¢és hazai kamat
novekedéséhez vezet (m’ —p! T=¢y i’ T = m’—p’ =¢y —Ai' az eredeti i, szintre
(Pm,—p, T=¢y,—2i, 41)), hogy fennmaradjon a pénzpiac egyensulya. Ez a folyamat
szintén az arfolyam felértékelodését segiti. A megemelkedett kamat kezdetben noveli a
tokebearamlast, ami ugyanolyan meértékben értékeli fel az arfolyamot, mint amilyen
mértékben a kamat nétt, igy az egyes eszkozok varhatdé hozamat egyensulyban tartja. A
modell megerdsiti az arfolyam és a kamat kozotti kapesolatot (esetiinkben rovid tdvon negativ
a kapcsolat), amit gyakran hangsulyoznak az irodalomban. Az alkalmazkodéas fontos

jellemzoje, hogy az emelkedd arakat az arfolyam felértékelddése kiséri. (Dornbusch [1976],

Pilbeam [2005])
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Formalis magyarazat
A modell formalizéltabban ¢és grafikusan is reprezentalhat6. A modell elsé épitdkdve a
fedezetlen kamatparitas, amelynek érvényesiilése feltételként valamennyi monetaris
arfolyammodellnél megtalalhato:

i, =i, +E(e,)—¢. (63)
Tulajdonképpen ez az egyenlet a tokéletes tOke-mobilitas reprezentacidja. A hazai és kiilfoldi
valutdban denominalt eszk6zok egymas tokéletes helyettesitdi lesznek, ha egy megfeleld
prémium kiegyenliti a vart arfolyamvaltozasokat. A fedezetlen kamatparitds minden
iddpillanatban fennall (rovid és hosszl tdvon egyarant). A varakozésok megformalésa szintén
fontos eleme a modellnek. Dornbusch [1976] a kovetkezot feltételezi:

E. (e, )—e =0(e—e), (73)
azaz a spot arfolyam varhat6 leértékelddési rataja ardnyos a hosszu tavu egyensulyi arfolyam
¢és a spot arfolyam kozotti eltéréssel, ahol 6 az alkalmazkodasi paraméter, illetve >0. 6
mutatja meg az alkalmazkodési sebességet, amellyel az arfolyam visszatér a hosszu tava
egyensulyi szintjé¢hez. Az alkalmazkodas gyors lesz, ha @ nagy, lasst, ha € kicsi. A masodik
€pitoko a pénzpiaci egyensuly, ehhez pedig a standard pénzkeresleti fliggvényt definialjuk:

m,—p,=¢y,—A,. (74)
A harmadik ¢épitékd az arupiaci egyensuly, ezen beliil is az aralkalmazkodéasi mechanizmusra

fektet hangstlyt a modell. El6szor definidljunk egy aggregalt keresleti fiiggvényt:
d=u+5(+p —p)+yy —oi, (75)
ahol d, a hazai aggregalt kereslet logaritmusa a ¢-edik id6pontban, x egy konstans
(,,eltolodéasi paraméter”, u valtozasa eltolja az IS gorbét a jovedelem és a kamat altal
kifeszitett sikban (Wang [2009])), e, + p — p, a realarfolyam, azaz a hazai aruk relativ 4ra.
Mivel a hazai orszag kis orszag, ezért nem tudja befolydsolni a kiilf6ldi arszinvonalat, igy az
lesz a hossza tavi egyensulyi arszinvonal is, emiatt p~ nem rendelkezik ¢ indexszel. Jol

latszik, hogy a realarfolyam leértékelddése, vagyis az aruk relativ aranak csokkenése, illetve a
realjovedelem novekedése noveli a keresletet, mig a kamat novekedése csokkenti azt. A hazai

arak ragadosak, és alkalmazkodasuk aranyos a tulkereslet (d, — y, ) mértékével:
Ap,, =rln(d,—y,)

Ap,, =x| u+3(e,+p —p)+(r—1)y,—oi, ], (76)
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ahol 7 az éarak alkalmazkodasanak sebessége. (Dornbusch [1976], Wang [2009])
A modell harom épitékovét elsOsorban az arfolyam varakozasok kapcsoljak Ossze.
Helyettesitsiik be a (73)-as egyenletet az (63)-as egyenletbe:
i =i +0(-e), (77)
i—i =0(e—e) (78)
A (77)-es és a (78)-as egyenlet kapcsolatot teremt a hazai és a kiilfoldi kamatok kozotti
kiilonbség, és a hosszl tavl egyensulyi arfolyam és a spot arfolyam kozotti kiilonbség kozott.
A kiilfoldi kamatnak nincs ¢ indexe, mivel ez jelenti a modellben a hosszu tava egyensulyi
kamatot a kis, nyitott hazai orszag feltételezése miatt. Most helyettesitsiik be a (77)-es
egyenletet a pénzkeresleti fiiggvénybe, a (74)-be:
m—p =¢y,—Ai —A0(@E-e). (79)
Ha a gazdasag eléri a hosszu tavl egyensulyt, akkor e, =e , és p, = p, ahol a fels6 vonasok a
hosszu tava egyensulyi értékeket jelzik. Igy a hosszi tava egyensulyi arszint kifejezhet6 (79)-
bol:
p=m+Ai —¢y,. (80)
Az arfolyam és az arszinvonal kozotti kapcsolatot szeretnénk formalizalni, ezért a (80)-as

egyenletet m, -re kifejezve helyettesitsiik be a (79)-be, ekkor a kdvetkez6t kapjuk:
¢=2———(p,~P) 81)
t 20 p[ p 2

1 _
e —e ——E(pt—p)- (82)

A (81)-es egyenlet egyike a legfontosabb egyenleteknek a modellben. A hosszu tava
egyensulyi arfolyam és a hosszu tava egyensulyi arszinvonal ismeretében meghatarozhato a
spot arfolyam a jelenlegi arszinvonal fliggvényében. A (78)-as egyenletbdl behelyettesithetok
a kamatkiilonbségek, igy a kamatok és az arszinvonalak kozotti kapcsolat is megteremtheto.
Fontos megemliteni, hogy az egyenletbdl az is jol latszik, hogy a jelenlegi arszinvonal
emelkedése a spot arfolyam felértékelddését idézi el6. Az arszinvonal ndvekedése

kamatemelkedést okoz ( p, T = —@y + A, 1), ami tékebedramlashoz vezet, ez pedig

felértékeli a spot arfolyamot addig (mivel a fedezetlen kamatparitasnak fenn kell 4llnia), mig
a vart leértékelodés kiegyenliti a hazai kamatban bekovetkezett emelkedést. A (81)-es

egyenlet reprezentalja azt a gorbét az arszinvonal-arfolyam sikban, amely mentén a pénzpiac
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egyensulyban van, azaz a pénzkereslet egyenld lesz a pénzkinalattal. (Dornbusch [1976],
Wang [2009])

Sziikség van még egy olyan egyenletre, amely az 4rupiac egyensulyat reprezentalja. Ha az
aggregalt kereslet és az aggregalt kindlat egyensulyban van, egyenldek, akkor az inflacio

nulla, azaz Ap,,, =0. Illetve az érintett valtozok beédllnak a hosszl tava egyensulyi szintjiikre:

p,=D ¢és i =i .Ekkor a(76)-o0s egyenlet a kdvetkezd alakra irhato at:

0=r|u+8@E+p -p)+(y—-Dy,—oi |. (83)
A (83)-as egyenletet vonjuk ki az (76)-os egyenletbdl:
Ap,, =r[8(e,~€)~3(p,~ P)+o(i —i)]. (84)

A (84)-es egyenlet szerint az arszinvonal valtozasa aranyos a spot és a hosszu tava egyensulyi
arfolyam kiilonbségével, a jelenlegi és a hosszu tavl egyensulyi arszinvonal kiilonbségével, és
a hosszl tava egyenstlyi kamat (kiilfoldi kamat) és az aktudlis kamat kiilonbségével. Ha
Ap,,, i1smét nullara allitjuk be, illetve a kamatkiilonbségek helyére behelyettesitjiik a
modellben definialt varakozéasokat, (73)-at, akkor megkapjuk az darupiac egyensulyat

reprezentald egyenletet:

)
= -7D). 85
e—e 5+06(p[ P) (85)

A modell egyensulya akkor all be, ha mind a pénzpiac és mind az arupiac egyensulyban van,

illetve az arfolyam a PPP altal meghatarozott szinten all. (Dornbusch [1976], Wang [2009])

Konzisztens varakozasok

A Rogoff [2002] a Dornbusch modell 25 éves évforduldjara irt cikkében megfogalmazta,
hogy a konzisztens varakozasok a modellben azt jelentik, hogy a gazdasagi szereploknek
olyan moédon kell megformdlniuk varakozéasaikat, amelyek magukkal a modellel is
konzisztensek. A raciondlis varakozasok pedig alkalmasak arra, hogy a teljes elemzés soran
konzisztenciat nyujtsanak. (Rogoff [2002]) Dornbusch [1976] kiemelt hangsulyt fektet a
varakozasokra, aldtamasztja azok konzisztenciajat a tokéletes eldrelatassal, illetve hogy azok
a gazdasag strukturalis paramétereitdl fiiggnek. Ez az alkalmazkodasi folyamatok kozelebbi
vizsgalataval belathatd. Ha a (84)-es egyenletnél az arszinvonal valtozasat csak magéaval az
arszinvonallal fejezziik ki, akkor megkapjuk az arszinvonal iddbeli alkalmazkodésat leiro

egyenletet. Helyettesitsiikk be a (84)-es egyenletbe a (82)-es egyenletet, ezzel a spot és a
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hosszu tava arfolyam kiilonbsége a jelenlegi €s a hosszu tava arszinvonal kiilonbségeként lesz

kifejezve:
S _ _ o
Ap,, :,{__/1 e(pt -p)—6(p,—p)+ol(i —l,)} (86)

Majd ugyanezt megtehetjiik a kamatkiilonbségekkel, ha a (82)-es egyenletbe behelyettesitjlik
a (78)-as egyenletet, ezzel a kamatok €s az arszinvonalak kozott teremtve kapcsolatot, amit

ezutan helyettesitsiink be a (86)-os egyenletbe:

) _ _. O _
Ap,., = ﬂ[—%(p, -p)—94(p, —p)—z(p, —p)} (87)
o+o0 _
Apt+1:_7[|:5+ 10 j|(pz_p)7 (88)
Apt+1 = _V(pz _ﬁ) B (89)
o+o06

ahol —v = —7{5 + } . Tehat az éarszinvonal véltozédsa ardnyos a jelenlegi és a hosszi

tavla egyensulyi arszinvonal kiilonbségével. Az arszinvonal iddbeli alkalmazkodési folyamata
egy altalanosabb alakban is felirhato: p, =a+be, ahol most e a természetes logaritmus
alapjat jeloli. Legyen p, a nulladik id6pontban p,, ekkor az 4rszinvonal iddbeli
alkalmazkodasi folyamata:

p,=p+(p,—D)e"". (90)
Helyettesitsiik be a (90)-es egyenletet a (81)-es egyenletbe:

—vt

_ 1 _
e[:e_E(pO_p)e 9

e =e+(e,—e)e ", (C2))
igy megkapjuk az arfolyam idobeli alkalmazkodasi palydjat. Jol latszik, hogy mind az
arszinvonal, mind az arfolyam a hossz tdvl egyensulyi szintjéhez konvergal v rataval.
Masrészt ahhoz, hogy a (73)-ban formalizalt varakozasok helyesek legyenek, a &
alkalmazkodasi paraméternek meg kell egyeznie a fent definialt alkalmazkodasi rataval, v -

vel, azaz:

92)

92\/:72'[5-1-54_00]

A0

A (92)-es egyenletet @-ra rendezve megkapjuk a konzisztens véarakozasi egylitthatot, ami a

gazdasag strukturalis paramétereinek fliggvénye lesz:
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é()t,&a,n)=%(z+§j+{ﬂ—z(%+5) +”—5T. (93)

(Dornbusch [1976], Wang [2009])

A modell grafikus reprezentacidja

A teljes egyensulyt a Dornbusch modellben a pénzpiac és az arupiac egyiittes egyensulya
adja, illetve ha az arfolyam a hossza tava PPP-nek megfelelé értéket vesz fel. Igy ezen
egyensulyokat abrazold goérbék metszéspontjaban lesz a gazdasag hosszu tava egyensulya.
Dornbusch az arszinvonal és az arfolyam altal kifeszitett sikban dbrazolta modellje feltevéseit.
A fentebb targyalt (81)-es egyenlet reprezentadlja a pénzpiaci egyensulyt, amire a

tovabbiakban MM gdorbéként hivatkozunk:
1
e=e——(p,— D), 81
; 0 (p,—P) (81)

a (85)-0s egyenlet pedig az arupiaci egyensulyt jeleniti meg, amit a tovabbiakban a Ap =0

kifejezéssel jeldliink:

e —e=

: 5100 (p,—p). (85)
Az egyenletekbdl lathato, hogy a pénzpiaci egyensulyi gorbe negativ meredekségii, mig az
arupiaci egyensulyi gérbe pozitiv meredekségli az arszinvonal — arfolyam sikban. Az arupiaci
egyensulyi gorbe (Ap =0) meredeksége kisebb, mint egy, aminek az oka a kovetkezd: az
arfolyam leértékelddése tulkeresletet eredményez az exportban, amit a novekvd arszinvonal
tud semlegesiteni. De az arszinvonal ndvekedése megemeli a pénzkeresletet, ezt pedig csak a
hazai kamat emelkedése tudja semlegesiteni (mivel fix outputot feltételeztiink), ami szintén
csokkenti az aruk iranti aggregalt keresletet. Igy az aruk iranti aggregalt tulkeresletet két
tényezd is csokkenti: az arszinvonal emelkedése és a kamat emelkedése. Ezért az arfolyam
szazalékos leértékelddésének meg kell haladnia az arszinvonal szazalékos emelkedését, hogy
az arupiac egyensulyba keriiljon. A pénzpiaci egyensulyi gorbe (MM) negativ
meredekségének logikai magyardzata: adott pénzmennyis€g mellett az arszinvonal
csokkenése megndveli a redlpénzallomanyt, ezt pedig akkor lesznek hajlandok tartani a
gazdasadg szereploi, ha a hazai kamat esik. A kamatcsokkenés viszont felértékelddési
varakozasokat okoz, hogy a hazai valutdban denominalt kotvények birtokosai kompenzalva
legyenek a lecsokkent hozamok miatt. De felértékelodési varakozasok csak akkor

kovetkezhetnek be, ha az arfolyam eldtte leértékelodott. Tehat rovid tavon az arfolyam és az
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arszinvonal kozott negativ kapcsolat van. A hosszl tavl egyensulyt a PPP jeleniti meg. Ha a

kiilfoldi arszinvonalat egységnyinek tekintjiik, akkor a PPP-t megjelenitd gorbe egy origdbol
induld 45°%o0s egyenes lesz (mivel e =p—p’, és a kiilfoldi arszinvonal logaritmusa nulla
(p =0), ha azt egységnyire allitottuk be, ekkor pedig € = p). Tehat a hazai arszinvonal

novekedése ugyanolyan mértékli arfolyam-novekedést von maga utan. A gazdasag teljes

egyensulya a harom gorbe metszéspontjaban, az 1. abra ,,E” pontjaban talalhato:

1. 4bra

A gazdasag teljes egyensulya a Dornbusch modellben

L a

M

M

e e

Forras: Dornbusch [1976], 1166. o.

A pénzpiacnak folyamatosan egyensulyban kell lennie, igy az minden idOpillanatban
megtisztul, viszont az arupiacnak nem, az arszinvonal lassu alkalmazkodasa miatt. Ezért
barmely rovid tavl egyensulyi pont csak az MM gorbén helyezkedhet el, de nem lesz rajta az
arupiaci egyensulyi gorbén, mert az arupiac rovid tdvon nem lesz egyensulyban. Az ,E”
ponttdl balra felfelé¢ elhelyezkedd pontok az MM go6rbén az arupiacon tulkindlatot jeleznek
(mivel a felértékelodott arfolyam csokkenti az aruk irdnti keresletet), ez pedig lefelé torténd
nyomast gyakorol az arakra, igy azok csokkeni fognak, mig elérik hosszu tava egyensulyi
szintjikket. Az ,,E” ponttol jobbra lefelé elhelyezkedd pontok pedig az aruk irdnti talkeresletet
jelzik (a leértékelodott arfolyam noveli az aruk irdnti keresletet), ez pedig felfelé¢ torténd

nyomast gyakorol az drakra, igy azok néni fognak, mig el nem érik p -t. Az arak novekedését
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az arfolyam felértékelddése kiséri, az arak csokkenését az arfolyam leértékelodése. Példaul az
,»A” pontban a gazdasag eltér a hosszi tdva egyensulytdl, az arfolyam magasabb, az
arszinvonal alacsonyabb, mint a hosszu tavi egyensulyi szintje. Tehat az aruk tulsagosan
olcsok. Az aruk iranti tulkeresletet az arak novekedése, és az arfolyam felértékelddése is
csokkenti, és ezzel a hosszu tavu egyensuly iranyaba hajtja a gazdasagot. Ezen kiviil az
arszinvonal emelkedése csokkenti a redlpénzallomanyt, a pénzkeresletet viszont noveli, igy a
pénzpiac csak a hazai kamat novekedése révén tud egyensulyban maradni. A hazai kamat
novekedése pedig szintén az arfolyam felértékelddésének iranyaba, €s az aruk iranti aggregalt
kereslet csOkkentésének iranyaba hat, mig végiil a gazdasag visszatér a hossza tava
egyensulyi pontba, ,,E”-be. (Dornbusch [1976], Pilbeam [2005], Wang [2009])

Abréazoljuk az arfolyam-tallendiilést a p—e sikban, ehhez pedig tegyiik fel, hogy nem
vart permanens novekedés kovetkezik be a hazai pénzkinalatban. Az MM goérbe a monetaris
sokk hatasara jobbra felfelé tolodik el, és a pénzpiacon az 1j egyensulyi pontok az M’M’
gorbén fognak elhelyezkedni. A sokk hatdsara az arszinvonal ugyanolyan mértékben né meg,
mint amilyen mértékben a pénzkinalat megnétt, illetve a PPP-n keresztiil az arfolyam is
ugyanolyan mértékben fog leértékelddni, mint amilyen mértékben megndétt az arszinvonal.
Igy az 0j hosszu tava egyensulyi pont ,,C” lesz, ami rajta van az MM’ gorbén. A hossza tava
egyensulyi 4rszinvonal p, a hosszu tivu egyensulyi arfolyam pedig e lesz. Hosszl tivon az
arupiac is egyensulyba keriil, igy az balra felfelé tolodik el (Ap =0'), athaladva a ,,C” ponton.
Két faktor is ndveli az aggregalt keresletet: 1) a lecsokkent kamat, 2) és az alulértékelt valuta
szintén 6sztonzoOleg hat a kiadasokra. Rovid tdvon viszont az arszinvonal nem alkalmazkodik
azonnal, igy az p marad. A rovid tava egyensulyi pontnak rajta kell lennie az M’M’ gbrbén,
mivel a pénzpiac folyamatosan egyensulyba van, ezért a gazdasag elmozdul a ,,B” pontba. Jo
lathato, hogy révid tdvon az arfolyam e lesz, azaz tullendiil a hosszli tavi egyensulyi
szintjén. Majd az arszinvonal emelkedni kezd, az arfolyam pedig felértékelddik, csokkentve

ezzel az aruk irdnti tulkeresletet. Végiil a gazdaséag eléri a hosszu tava egyensulyi ,,C” pontot

(2. abra). (Dornbusch [1976], Pilbeam [2005], Wang [2009])
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2. abra

Arfolyam-tillendiilés a Dornbusch modellben

Forras: Dornbusch [1976], 1169. o., Pilbeam [2005], 176. o. alapjan

De nem minden esetben lendiil tul az arfolyam a hosszt tava egyensulyi szintjén rovid tavon,
ahogy az az empirikus irodalombodl is kideriil. Bizonyos feltételek mellett alul- és
visszalendiilés is bekdvetkezhet (Rogoff [2002], Wang [2009]). Hatarozzuk meg elészor az
arfolyam-tallendiilés mértékét, hogy lassuk, milyen feltételek sziikségesek a fent emlitett két
jelenséghez. Hosszu tavon ugyanolyan mértékben nd az arszinvonal és értékelddik le az
arfolyam, amilyen mértékben megndtt a pénzkinalt:
Ap =Ae = Am, . (94)
De rovid tavon a (79)-es egyenlet alapjan a pénzkinalat valtozasa a hossza tava egyensulyi
arfolyam valtozasanak és a spot arfolyam valtozasanak kiilonbségével aranyos (mivel az
arszinvonal rovid tdvon fix, az outputot szintén fixnek tekintjiik, a kiilfoldi kamat pedig nem
befolyésolhato):
Am, =—-A0(Ae —Ae,). 95)
Helyettesitsik be Ae -t a (94)-es egyenletbol a (95)-be, hogy megkapjuk a tullendiilés

mértékét:

Ae, = (1 +Lj Am, , (96)



jol lathat6, hogy a tallendiilés mértéke 1+%, azaz forditottan aranyos a pénzkereslet

parcidlis kamatrugalmassagaval ¢€s a varakozasi egyiitthatoval. Tullendiilés esetén
feltételezziik, hogy A és @ is pozitiv. Ha 6 nagy, azaz az alkalmazkodas gyors, akkor a
tullendiilés mértéke kicsi lesz, illetve nagy lesz, ha @ kicsi, és az alkalmazkodas lassu.
Alullendiilés vagy visszalendiilés akkor kdvetkezhet be, ha A6 negativ. Az alullendiilés
feltétele, hogy 160 <—1 legyen, a visszalendiilés¢ —1< A6 <0. Azaz vagy A -nak, vagy -
nak negativnak kell lennie. Mindkét esetben megvaltozik az MM gorbe meredeksége, pozitiv
lesz. Attol fliggden lendiil alul vagy vissza az arfolyam, hogy az arupiaci egyensulyi gorbe és
az MM gorbe meredeksége egymashoz képest hogyan valtozik. Ismét egy nem vart
pénzkinalat novekedést tételezziink fel. Ekkor alullendiilés esetén az arfolyam rovid tdvon a
hosszi tavii egyensulyi szintje ala lendiil, lehetdséget hagyva ezzel a tovabbi
leértékelddésnek; visszalendiilés esetén pedig a spot arfolyam ald esik az arfolyam, azaz
feliilértékelt lesz a spot arfolyamhoz képest, majd ezt kdvetden értékelddik le a hosszu tava

egyensulyi szintjére. A két jelenség a 3. és a 4. abran lathato:

3. 4bra

Arfolyam-alullendiilés a Dornbusch modellben
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Forras: Wang [2009], 194. o. alapjan
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4. abra

Arfolyam-visszalendiilés a Dornbusch modellben

2N
e=p
sl C M’
L Y B
M -
0 1 |_ _Il >
e e é e

Forras: Wang [2009], 194. o. alapjan

A folyamatok magyarazata végsd soron ugyanaz lesz negativ A, €és negativ 6 feltételezése
esetén is. Példaul negativ 6 esetén a gazdasdg szerepléi az arfolyam ellentétes iranyu
mozgésat varjak, mint ami a fedezetlen kamatparitassal konzisztens lenne. Ha az arfolyam a
hosszu tava egyensulyi szintje alatt van, akkor a (73)-as egyenletbdl latszik, hogy ez
leértékelddési varakozasokat kellene, hogy indukaljon, de negativ € esetén felértékelddést
varnak a szereplok. Az eltérd rovid tava viselkedések ellenére mindhdrom esetben a hossza
tava eredmény ugyanaz, az arfolyam a pénzkindlat novekedésével aranyosan le fog
értekelddni. Mindharom folyamat dbrazolhato az arfolyam és a reédlarfolyam 4altal kifeszitett

sikban is. (Rogoff [2002], Wang [2009])

A valtozo output szerepe

Dornbusch megmutatja azt is, hogy a monetaris politika kamatra és arfolyamra gyakorolt
rovid tavu hatasat erdsen befolyasolja a redlkibocsatas viselkedése. Ha a reédlkibocsatas fix,
akkor a monetaris expanzid rovid tdvon csokkenti a kamatlabat €s arfolyam-tullendiilést okoz,
de ha a redlkibocsatas reagal az aggregalt kereslet valtozasaira, akkor az visszafogja az

arfolyam és a kamat valtozasait, igy eléfordulhat, hogy az arfolyam kevésbé fog leértékelddni,
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¢s nem fog tullendiilni a hossza tavu egyensulyi szintjén. A kibocsatds ndvekedése miatt
pedig néni fog a real-pénzallomany irdnti kereslet, és ha ez a keresletndvekedés elég nagy,
akkor nem hogy kevésbé fog csokkenni a kamat, de még ndvekedhet is. Felmeril a kérdés,
hogy az alkalmazkodéas soran melyik a relevans feltétel, a fix, vagy a valtozo output.
Dornbusch [1976] szerint nincs kétség afeldl, hogy nagyon révid tavon a fix output valasztasa
a megfeleld. Nagyon rovid tdvon nem varhatjuk, hogy az output azonnal alkalmazkodjon, igy
az alkalmazkodas elsdsorban az eszkdz piacon megy végbe, amihez a kamat csokkenése és az
arfolyam tullendiilése tarsul. A valtozé output feltételezése kdzéptavon lesz relevans, amikor
az arupiaci arak is reagalnak a megndvekedett aggregalt keresletre. (Dornbusch [1976])

A Dornbusch modellbdl tobb gazdasagpolitikai kovetkeztetés is levonhatd. Egyrészt
megerdsithetd, hogy az arfolyam fontos monetaris politikai csatorna, mely képes befolyédsolni
az aggregalt keresletet. Masrészt a monetaris expanzid hatdsa atmeneti a tekintetben, hogy
hosszu tavon az inflacid, a kamat, és a redljovedelem is visszatérnek az eredeti szintjiikre.
Tehat megerdsitésre keriilnek a Mundell — Flemming modell eredményei, mely szerint
rugalmas arfolyamrendszerben rovid tdvon egy kis orszag hatékony monetaris politikat tud
folytatni. Harmadrészt, mivel rovid tavon az arfolyam nagyobb mértékben értékelddik le egy
monetaris expanzio esetén, mint amennyivel né a pénzkinalat, ebbdl kovetkezik, hogy az
arfolyam volatilisebb lesz, mint az azt meghatdrozé fundamentumok. (Dornbusch [1976])
Elméleti szemszdgbdl is jelentdséggel bir, ez volt az elsé modell a nemzetkdzi pénziigyekben,
mely a ragadds arakat és a racionalis varakozéasokat egy modellben egyesitette. (Rogoff

[2002])

Driskill [1981]-es tanulméanya az els6 jelentds empirikus tanulmany a Dornbusch modellel
kapcsolatban, ami a rovid tava tullendiiléssel, kozéptava dinamikéakkal és az arfolyam hossza
tava viselkedésével is foglalkozik. A svajci frank dollararfolyamat vizsgalta negyedéves
bontasban 1973 és 1977 kozott. Az empirikus eredmények igazolni latszanak a tallendiilés
hipotézisét. A tlllendiilésen tul azt tapasztalta, hogy a valuta nem stabilan értékelddik fel a
hosszu tava egyensulyi szintjéhez a tullendiilési pontbdl, hanem az arfolyam fluktual, oszcillal
az alkalmazkodasi folyamatban. Ezalatt az arak stabilan emelkedtek, és majdnem aranyosak
voltak az adott monetaris sokkal harom év elteltével. (Driskill [1981])

Hwang [2003] a Dornbusch modellt ¢s Frankel redlkamat-kiilonbségek modelljét 6tvozte,
ezt alkalmazta az amerikai dollar-kanadai dollar eldrejelzéséhez. A modellt 1980M1 és
2000M12 kozott becstilte meg, havi adatokon. Kétféle specifikaciot becsiilt meg, az egyik

modell egy modositott pénzkeresleti fiiggvénybdl indul ki, mely tartalmaz egy ,,részvényar”
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valtozot. A becslések soran Johansen eljarast alkalmazott. Bar sikeriilt kointegraciot kimutatni
a nominalis arfolyam ¢és a fundamentumok kozott, a véletlen bolyongas minden eldrejelzési
idéhorizonton jobban miikodott, mint a vizsgalt két modell. Az eldrejelzési id6horizontok:
egy, harom, hat és tizenkét honap 1999M1 ¢és 2000M12 kozott. A modositott pénzkeresleti
fliggvénnyel az egy honapos elorejelzés javult, igy a szerzd szerint rovid tadvon a részvényar
valtoz6 novelheti a modell eldrejelzd képességének pontossagat (az RMSE kritériumot
alkalmazta az eldrejelzések értékelésénél). (Hwang [2003])

Bar szadmos tanulmany elutasitja Dornbusch tullendiiléses hipotézisét, Bjernland [2009]-
nek sikeriilt igazolni a hipotézist. A szerz0 szerint a strukturadlis VAR modellt alkalmaz6
tanulmanyok nem veszik figyelembe a monetaris politika és az arfolyammozgasok kozotti
egyideji interakcidkat (mivel nulla megkdtést tesznek rajuk). Bjernland [2009] gy éri el az
identifikaciot, hogy hosszii tava semlegességi megkotést tesz a realarfolyamra (azaz
feltételezi, hogy a monetaris politikai sokknak nincs hosszil tdva hatdsa a realarfolyam
szintjére), ezzel egyidejli interakciot engedve a kamat és az arfolyam kozott. Négy nyitott
gazdasagot tanulmanyozott: Ausztraliat, Kanadat, Uj-Zélandot és Svédorszagot. Negyedéves
adatokat becsiilt 1983Q1-2004Q4 kozott, kivéve Uj-Zéland esetén, ekkor 1988Q1-2004Q4
kozott vizsgalodott, mivel az 1983 ¢és 1987 kozotti idészakot nem jellemezte stabil a
monetaris politika, ami komoly strukturalis toréseket okozott volna a paraméterekben (ez egy
atmeneti iddszak volt, ahogy zart gazdasdgbol nyitott gazdasdggd valt az orszag). Talalt
bizonyitékot a tullendiilésre: kimutatta, hogy egy restriktiv monetaris politikai sokknak erds
hatdsa van az arfolyamra, mégpedig erre az arfolyam felértékelddéssel valaszol, ahogy azt az
elmélet sugallja. A maximalis hatas egy-két negyedéven beliil bekovetkezik, ezt kdvetden az
arfolyam fokozatosan leértékelddik a hossza tavli egyensulyi szintjére, ami konzisztens

Dornbusch tallendiilési hipotézisével. (Bjornland [2009])

2.2.3 Realkamat-kiilonbségek modellje®

A realkamat-kiilonbségek modellje szintézist probal teremteni a rugalmas arak monetaris
modellje és a ragados arak monetaris modellje kozott. Frankel [1979] egy altalanos modellt
hozott 1étre, amelynek a rugalmas, illetve a ragadds arak specidlis esetei. Frankel [1979] az
arfolyam és a kamat ellentétes kapcsolatara figyelt fel a két monetaris modellben. A rugalmas
arak monetaris modellje pozitiv kapcsolatot tételez fel az arfolyam és a nominalis

kamatkiilonbségek kozott. Tulajdonképpen ebben a modellben a nominalis kamatokban

2 A realkamat-kiilsnbségek modellje 6sszefoglalojanak egy része Szabo [2015]-ben is megtalalhato.
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bekovetkezo valtozas az arak tokéletes rugalmassaganak feltételezése miatt a varhat6 inflacios
ratakban bekovetkezd valtozast tiikkrozi. Dornbusch ragados arak modelljében a nominalis
kamat és az arfolyam kozott negativ kapcsolat van. Ebben az esetben a kamatvaltozas a
monetaris politika restriktivitdsara vagy expanzivitasara utal. Példaul a pénzkinalat
csokkenése kamatemelkedést okoz, mert rovid tavon az arszinvonal nem reagal az adott
monetaris politikai 1épésre. Az emelkedd kamatok kezdeti tékebedramlast okoznak, ami
felértékeli a hazai valutat (vagy mas szemszogbdl: a fedezetlen kamatparitdsnak fenn kell
allnia, s a hazai ¢s kiilfoldi kotvények hozamai csak akkor lesznek egyenldk, ha a hazai kamat
emelkedése utan az arfolyam leértékelddését varjak a befektetok, de ehhez rovid tavon a
valutanak fel kell értékelddnie). A masik kozponti kérdés az inflacid, Dornbusch [1976] nem
fektetett explicit hangstlyt az inflaciéra, Frenkel [1976] pedig igen. Frenkel modellje jol
mukodott az 1920-as évek német hiperinflacioja alatt, a Dornbusch modell pedig a kanadai
dollar-dollar arfolyam vizsgélatanal az 1950-es években, amikor a két orszag kozotti inflacios
kiilonbségek ingadozasai alacsonyak voltak. Frankel [1979] olyan modellt szeretett volna
kidolgozni, ami megfeleld leirdsa egy olyan kornyezetnek, ahol az inflacié kiilonbségek
ingadozasa mérsékeltek, ugyanis Frankel [1979] szerint ez jellemezte dontd mértékben az
1970-es évek fejlett ipari orszagait. (Frankel [1979])
Az elméletnek két alapvetd épitdkdve van, azaz két fontos feltételre épiil a modell. Az
egyik a kamatparitas:
d=i-i. (97)
Frankel [1979] kezdetben nem definidlja pontosan, hogy fedezett vagy fedezetlen
kamatparitasbol kell-e kiindulni, csak megjegyzi, hogy a fedezetlen kamatparitas egy

akkor d egy forward diszkont, ekkor fedezett

t o

szigorubb feltevés. Ha d=f,,  —e

kamatparitasrol beszéliink, ahol f,, a f-edik idépontban érvényes f+1-edik idOpontra

J+1
vonatkoz6 hataridés arfolyam logaritmusa. Tokéletes tOkemobilitds esetén a fedezett
kamatparitasnak fenn kell allnia, kiilonben arbitrazs lehetdség nyilna a piacokon. Ha d

varhato leértékelddési rataként van definidlva (E,(e,,,) —e, ), akkor fedezetlen kamatparitasrol

beszéliink. Ha nincs bizonytalansag, mint egy tokéletesen eldrelatd gazdasagban, akkor a
t +1-edik idépontra vonatkoz6 hataridds arfolyam megegyezik a ¢+1-edik idOpontra vart

arfolyammal: f, E, (e, ), azaz a forward diszkont megegyezik a varhatd leértékel6dési

g+ T

rataval ( f,,,, —e =E,(e,,)—e ). Ha van bizonytalansag, és nincs kockézati prémium, akkor a

J+1 t
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fedezetlen kamatparitas szigorubb feltételezés. A tovabbiakban d -t varhato leértékelddési
rataként kezeljik. (Frankel [1979])

A masik épitoko a varhato leértékelddési ratara vonatkozik:

d =E/e,)-e=-0(-e)+7—-T , (98)
ahol 7 és 7 a hazai és a kiilfoldi varhato hossza tava inflacios ratak. A (98)-as feltétel
szerint az arfolyam varhato leértékelddési rataja fiiggvénye a spot arfolyam ¢€s az egyensulyi
arfolyam kozotti kiilonbségnek és a vart hossza tava inflacios kiilonbségnek a hazai és
kiilfoldi orszag kozott. Hosszu tavon, mivel e, = e, ezért a valuta varhato leértékelddési rataja
egyenld a hazai ¢és a kiilfoldi inflacid kiilonbségével, tehat fennall a relativ PPP. Ha
kombinaljuk a fedezetlen kamatparitast, (97)-et (E,(e,,)—e, =i —i ) a (98)-as egyenlettel,

akkor a kovetkez6t kapjuk:
— 1 . —_ K — %k
et—ez—g[(lt—ﬂ)—(l -7]. (99)

Az egyenlet azt mondja, hogy a spot arfolyam és az egyensulyi arfolyam kiilonbsége aranyos
a realkamatok kiilonbségével. Tehat, ha egyenstlytalansdg van a redlkamatokban, akkor az
arfolyam el fog térni a hosszu tava egyensulyi értékétdl. A redlkamat kiilonbségek modellje
az arfolyam hosszu tavl egyensulyi értékét ugyaniugy hatarozza meg, mint a rugalmas arak

monetaris modellje rovid tavon:
e=m—-m —gy-y )+ AMT-7). (100)
Ha behelyettesitjiik a (100)-as egyenletet a (99)-es egyenletbe, akkor megkapjuk a rovid tavon

érvényesiilo spot arfolyamot:

e=m-m’ —¢(y—y*)+ﬂ,(7z—n*)—%[(i—ﬁ)—(i* -], (101)

* * 1 . K3 1 *
e=m—m —$(y=y )—g(l—l )+(5+/1)(7f—7r ).
A rdvid tava spot arfolyam fiiggvénye a relativ pénzkindlatnak (m—m’ ), a relativ kibocsatasi

szintnek (¢#(y— ")), a nominalis kamatkiilonbségnek (%(z’ —i") azzal a hipotézissel, hogy ez

. ) 1 . . )
negativ) és a vart hosszu tavu inflacios kiillonbségeknek ((5 + A)(wr — ) azzal a hipotézissel,

hogy ez pozitiv). (Frankel [1979]) A rugalmas arfolyamok iskoldja szerint minden piac
azonnal megtisztul, igy az alkalmazkodasi paraméter & végtelen, igy nekik a rovid tava

arfolyamot a (100)-as egyenlet hatdrozza meg. A redlkamat-kiilonbségek modelljében azt
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feltételezik, hogy rovid tadvon az aru és munkapiac drai lassan alkalmazkodnak a sokkokhoz
(mint a ragados arak modelljében), ezért 6 véges, igy rovid tdvon az arfolyam tullendiil a
hosszu tavl egyensulyi értékén, s a tallendiilés mértéke aranyos a redlkamatok kiillonbségével.

(Frankel [1979])

Tobben vizsgaltdk ezt a fajta monetaris modellt is, példaul Frommel et al. [2005], Hunter és
Ali [2013], vagy Wu [2015]. Frommel et al. [2005] harom arfolyamra: a marka, a jen és font
dollararfolyamokra becsiilte meg a redlkamat-kiilonbségek monetaris modelljét 1974 és 2000
kozott, havi adatokon, Markov rezsimvaltos modellel. Mindharom arfolyam esetén két
rezsimet azonositottak, tehat sikeriilt igazolni a nemlinedris kapcsolatot az arfolyam és a
fundamentumok kozott. A kulcsfundamentum, mely a rezsimeket meghatarozta, a kamat volt.
Legalabb az egyik rezsimnél (altaldban az els6nél) olyan egyiitthatokat talaltak, amiket a
modell feltételez. De a masodik becsiilt rezsim eredményeit az egyes arfolyamoknal nehéz
elméletileg megmagyarazni. Altaldban a masodik rezsim egyiitthatoi kiilonboztek az elsé
rezsim egyiitthatoitol, és eltértek a harom arfolyam esetén. Igy bizonyos periodusokban
igazoltak a modell feltevéseit, bizonyos periddusokban pedig nem. (Frommel et al. [2005])

Hunter ¢és Ali [2013] pedig csak egy modositott valtozatat tudta igazolni a modellnek. Az
eredeti valtozok mellett a kovetkezOket vontdk be a modellebe: real részvényarak,
korményzati kiadas a GDP szazalékaban, a kereskedelmi forgalomba keriilé aruk szektoranak
termelékenysége, redl olajar. Az eredeti és a mddositott modellt Johansen eljarassal becstilték
a dollar-jen arfolyamra 1980 és 2009 kozott negyedéves adatokat felhasznéalva. (Hunter — Ali
[2013])

Wu [2015] az azsiai-pacifikus térség valutdinak (a japan jen, a hongkongi dollar, a dél-
koreai won, az 1j-tajvani dollar, a kinai jian és a szingapuri dollar) dollararfolyamaira
becsiilte meg a redlkamat-kiilonbségek modelljét 2000 janudrja és 2011 decembere kozott,
azaz havi adatokat alkalmazott. Az elsé becslések eredményei nem voltak tul kedevezoek, és
orszagonként is eltérd eredmények sziilettek. De Markov rezsimvaltos modellel becsiilve az
adatokat sikeriilt igazolni a modellt. Két rezsimet azonositott az egyes arfolyamoknal, amely
igazolta az arfolyam és a fundamentumok ko6zotti nemlinearis kapcsolatot. Amikor idében
valtozo atmenet-valdszinliség matrixot engedett a becslés sordn, az eredmények tovabb

javultak. (Wu [2015])
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2.2.4 A monetaris arfolyammodellek redukalt formaja®'

Az irodalomban tobbnyire a monetaris modellek redukalt formajat szoktdk megbecsiilni
(arfolyam, pénzkinalat, realjovedelem), melyet Groen [2000] és Basher — Westerlund [2009]
alapjan a kovetkezoképpen kapunk meg: induljunk ki a pénzpiac egyensulyabol, azaz, hogy a

real-pénzkinalat egyenld a real-pénzkereslettel:

m—p=¢y—Ai. (102)
Ugyanez az egyensuly kiilfoldon is fennall:
m-—p =¢y - . (103)
A PPP teljesiil a piacokon:
e=p-p . (4)

A (102)-es (103)-as egyenletbdl fejezziik ki az arszinvonalat €s helyettesitsiik be a PPP-be (4),
igy megkapjuk az arfolyam egyensulyi értékét:

e=(m-m)—g(y-y)+Al-i). (58)
A kotvények egymas tokéletes helyettesitdi, igy érvényesiil a fedezetlen kamatparitas

(E (e, )—e =i —i ). Ezt helyettesitsiik be a fenti egyenletbe:
e=(m—m)~g(y-y)+AE,(e,)-e) (64)

Hosszu tavon az arfolyam konvergal a hosszu tavl egyensulyi szintjéhez (e, =e,, =€), igy a

leértékelddési rata nulla lesz: E,(e,,,) —e, =e —e = 0. Ekkor megkapjuk a monetaris modellek

redukalt formajat:

e=(m-m)-¢(y-y). (104)

1 Szabo [2015] alapjan.
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3 A MONETARIS ARFOLYAMMODELLEK IDOSOROS

TESZTELESE >

A nomindlis arfolyamok hosszu tava viselkedése a monetaris arfolyammodellekkel irhato le.
Mivel ezek hossza tavi egyensulyi modellek, f6 feltevésiik, hogy hosszitavi egyensulyi
kapcsolat van a nomindlis arfolyam és az egyes modellekben szereplé makrogazdasagi
fundamentumok kozott. A monetaris  arfolyammodellek kiilonb6z6 fajtdi més-mas
makrogazdasagi fundamentumoknak tulajdonitanak meghatdrozé szerepet a nomindlis
arfolyamok hosszi tavi viselkedésének meghatarozasdban, de az irodalom tobbnyire a
monetaris modellek redukalt formajat teszteli, tobb-kevesebb sikerrel. Bar igéretes ¢és a
nemzetkdzi kozgazdasagtanban meghatarozo szerepet betoltd elméleti modellek, empirikus
igazolasuk kevéssé meggydz6. A hetvenes, nyolcvanas években ¢€s a kilencvenes évek els6
felében elsdsorban sima iddsoros teszteléseket végeztek, tehat az egyes orszagparok bilateralis
arfolyamait tesztelték. Az eredmények altalaban nem mutattak kointegraciét a nominalis
arfolyam ¢és a makrogazdasagi fundamentumok kozatt.

Frankel [1984] a ragadds arak monetaris modelljét tesztelte idésoros technikaval, de a
becsiilt paraméterei a legtobb esetben nem voltak Osszhangban az elméleti modell
egyiitthatdival. Ot arfolyamot vizsgalt meg: a marka, a font, a frank, a jen és a kanadai dollar
dollararfolyamait. Meese [1986] sem tudott kointegraciot kimutatni a nominalis arfolyam és a
fundamentumok kozott (pénzkindlat, jovedelem) a dollar-mérka és a dollar-font arfolyamokat
vizsgalva az 1972-t6l 1983-ig tartd periodusban. Széles attekintést ad a vonatkozd
irodalomrdél MacDonald és Taylor [1992]-es tanulmanya. Két csoportba sorolja a monetaris
arfolyammodelleket teszteld irodalmakat: 1) a két vildghdboru kozotti iddszakot, illetve a
lebegtetés kezdetétél kb. 1978-ig tartd periddust vizsgald tanulmanyok alkotjadk az egyik
csoportot, 2) a madasik csoportba a hetvenes évek végét, nyolcvanas éveket vizsgalod
tanulmanyokat sorolta. A két vildghdbora kozotti id0szakban, és a hetvenes években a
vizsgélatok tobbnyire alatamasztjdk a monetaris arfolyammodelleket, de ez nem mondhato el
a nyolcvanas évek idészakara. Sarantis [1994] font arfolyamokat vizsgélt a dollar, a marka, a
jen és a frank esetén 1973 és 1990 kozott, de nem tudott kointegraciot kimutatni az egyes
arfolyamok ¢és a megfeleld fundamentumok kozott. Upudhyaya és Pradhan [2006] hat
arfolyamot is megvizsgalt: a kanadai dollar, a jen, az angol font, a német marka, a francia

frank és az olasz lira dollararfolyamait negyedéves bontasban 1991 ¢és 1998 kozott. Bar

22 A 3. fejezet szinte teljes egészében Szabo [2015a] tanulmanyénak szo szerinti idézése.
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sikertilt kimutatni a kointegraciot a valtozok kozott, a hibakorrekcios modell becslésénél mar
nem jartak sikerrel, nem taldltak bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek mellett. Szép
szammal vannak olyan empirikus kutatasok, melyek az alap monetaris modellt médositjak,
illetve kiegészitik, és azt tesztelik. Hunter és Ali [2013]-as munkéja egyike azoknak a
tanulmanyoknak, melyek egyfajta moddositott monetaris arfolyammodellt tesztelnek. A
realkamat-kiilonbségek modelljét becsiilték meg a dollar-jen arfolyamra 1980 és 2009 kdzott
negyedéves adatokat felhaszndlva. Az alap monetdris modell nem igazolta a varakozasokat,
ellenben a modositott modell jol szerepelt. Chinn és Moore [2011] szintén egy modositott
monetaris modellt becsiilt, amely inkdbb mar egy hibrid modell. Kiegészitik az alap monetaris
modellt Evans és Lyon [2002] mikrostrukturalis modelljévelB, s a dollar-jen és a dollar-eurd
arfolyamot vizsgaljak 1999 januarjatol 2007 januarjaig havi adatokon. Bér a hibrid modell
jobb eredményeket hozott, csak a dollar-eur6 arfolyam esetén sikeriilt kimutatni a
kointegraciot, a dollar-jen arfolyam esetén nem. A mikro- és a makro megkdzelitése az
arfolyamoknak az irodalomban jol szétvalaszthatd, de tobb tanulmany is prébal athidalast
talalni a két megkozelités kozott (pl. Rime és szerzotarsai [2010]).

Mindezek ellenére az eddigi eredmények nem feltétleniil jelentik azt, hogy az elméleti
modellekben van a hiba. Tébbek kozott Groen [2000] és Rapach — Wohar [2004] is az adatok
hianya miatti rovid idésoroknak tulajdonitotta a monetaris arfolyammodellek empirikus
tesztelésének kudarcat, mivel igy az egységgyok ¢és kointegracios teszteknek kicsi az ereje,
hogy elutasitsa a nullhipotézist, miszerint nincs kointegracio a valtozok kézott. Tobb szerzo is
megmutatta, hogy a minta hossza az, ami befolyésolja az egységgyok €s kointegracios tesztek
erejét, nem pedig az adatok frekvencidja (Shiller — Perron [1985], Otero — Smith [2000]).

Rapach és Wohar [2002] szerint két modja van annak, hogy javitsuk a tesztek erejét. Az
egyik modja, hogy nem egyetlen iddsort teszteliink, hanem panelbe rendezziik az adatokat, és
ezaltal egyszerre tobb iddsor vizsgalhato. Példdul Cerra és Saxena [2010] 98 orszag
arfolyamat vizsgalta meg panelelemzéssel éves adatokon 1960 és 2004 kozott. A minta fejlett
¢és fejlodd orszagokat egyarant tartalmazott. Erés bizonyitékot taldltak a kointegraciora a
vizsgalt valtozok kozott, illetve a fundamentum alaptt modellek az eldrejelzéseknél is jol
szerepeltek. A szerzok nem allitjak, hogy a monetaris arfolyammodellek altal sugallt
fundamentumok kizarélagos forrasai az arfolyam meghatarozasanak, de mindenképpen fontos

Osszetevoi. A masik modja, hogy még hosszabb idésorokat teszteliink, ahogy azt Rapach és

3 Evans és Lyon [2002] szerint az arfolyamot a magan és a kozosségi informacidokban bekovetkezd innovaciok
kombinécioéi hatarozzdk meg; a magan informaciokban bekodvetkezd innovaciokat pedig a nemzetkozi
valutapiacon realizal6dd rendelési mennyiséggel (order flow) lehet kozeliteni. A rendelési mennyiség
arfolyammodellekbe foglaldsa napjaink népszerti kutatasi iranyvonala ezen a teriileten.
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Wohar [2002] is tette. Tobb, késobb irddott tanulmany — melyek mar hosszabb iddsorokat
tudtak tesztelni — iddsoros technikék alkalmazasaval is képes volt pozitiv eredményeket elérni
a monetaris arfolyammodellek tesztelésében. Francis és szerzdtarsai [2001] a kanadai dollar
dollararfolyaménak tesztelésében ért el sikereket, Zhang és szerzoOtarsai [2007] a kanadai
dollar mellett a jen ¢és a font dollararfolyamok esetén is igazoltdk a monetaris
arfolyammodellek érvényességét.

Ebben a fejezetben a korabbiakndl hosszabb iddsorok tesztelésével probdlunk empirikus
igazolast nyerni amellett, hogy az altalunk a lebegtetés idészakaban esetenként kdzel negyven
évet ativeld periddusban vizsgalt néhany arfolyam esetén igazolhat6, hogy a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok szerepet jatszanak a nomindlis arfolyam hosszu tavu
viselkedésének alakitdsdban. Azaz ezekben az esetekben igazoldst keresiink a monetaris
arfolyammodellek érvényesiilésére. A kapott eredményekbdl nem kivanunk altalanos
kovetkeztetéseket levonni, csak azt vizsgéljuk, hogy a kivalasztott néhany arfolyam hossza
tavu viselkedése magyarazhato-e a monetaris arfolyammodellek feltevéseivel. Az arfolyamok
kivalasztasat az adatok elérhetdsége is befolyasolta, illetve igyekeztiink nagyon kiillonb6z6
valutakat kivalasztani, hogy lassuk, a kiilonb6zd sajatossagokkal biré monetaris politikakat
folytatd orszadgok valutainak hossza tavu viselkedése mennyire magyarazhatd a monetaris
makrogazdasagi fundamentumokkal. Négy arfolyamot vizsgadlunk meg: a dan korona, a
kanadai dollar és a jen dollar dollararfolyamat, illetve az eredményeket dsszevetjiik a forint-
euro arfolyam eredményeivel. A jen a vilag devizapiaci forgalmanak jelentds szazalékat teszi
ki, 2013 aprilisaban a teljes atlagos napi valutaforgalomnak a 23,03%-4t adta. A legnagyobb
forgalmu valuta nem meglepd médon a dollar, 87,04%-os részesedéssel a 2013-as atlagos
napi forgalombol (BIS [2013], 5. tadblazat, 13. o.). Bar a kanadai dollar forgalma 6téde a jen
forgalmanak a BIS 2013-as felmérése szerint, a felmérésben szerepld tobbi valutahoz képest
még mindig nagy jelentdséggel bir. Mivel ezek a valutdk meghatarozo jelentdséggel birnak,
igy az irodalom is eldszeretettel teszteli Oket. E két valutan kiviil a dan koronat is
megvizsgaltuk. Ez a valuta nem bir jelentds sullyal a vildg devizapiaci forgalmaban, de egy a
fejlett nyugat-eurdpai orszagok valutai koziil. Kivancsiak voltunk, hogy egy kisebb
jelentéséggel bird, de mégis fejlett orszdg valutdja esetén milyen eredményekre jutunk a
masik két valutdhoz képest. A fejlett orszagoknal kapott eredményeket 0sszehasonlitjuk a
forint-eurd arfolyam eredményeivel. Magyarorszag egyike a volt szocialista orszagoknak, igy
azt varjuk, hogy a forint arfolyam eredményei el fognak térni az el6z6 harom arfolyam
eredményeit6l. Mivel Magyarorszag felzark6zo orszégnak tekinthetd, ezért a forint-eurd

arfolyam esetén egyéb moddszertani kihivasok is felmeriilnek, mint példdul a Balassa —
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Samuelson hatds modellbe foglaldsa. A forint abban is kiilonbozik a tobbi valutatél, hogy
2001 és 2008 kozott savosan rogzitett volt az arfolyam, igy a forint a mintaidészakban nem
lebegett teljesen szabadon.

Eldzetes hipotézisiink, hogy a nomindlis arfolyam és a monetaris makrogazdasagi
fundamentumok kozott hossza tavi egyensulyi kapcsolat van, €és ez a kointegracio
kimutatasaval megragadhatd. A teszteléshez két moddszert alkalmazunk: kointegracios
tesztekkel — Engle — Granger eljarassal és Johansen teszttel — megvizsgaljuk a valtozok
kozotti hosszi tavi egyensulyi kapcsolat 1étezését, ami egyfajta gyenge tesztelése a
modellnek. Illetve a hossza tavi egyensulyi kapcsolatok vizsgélatdhoz kointegralt VAR
modelleket specifikalunk, ez pedig egy erds koncepcidban torténd tesztelés.

A kovetkezOkben ismertetjiik a tesztelés modszerét és az adatokat, kozoljik a vizsgalt
idésorok egységgyok teszt eredményeit, a kointegracios tesztek és a becsiilt kointegralt VAR

modellek eredményeit.

3.1 Moadszer

A kovetkezokben megfogalmazunk egy tesztelési stratégidt, mely soran két
modellspecifikaciot mutatunk be, amelyeket kétféle idétavon is megbecsliink. Végiil roviden

Osszefoglaljuk a tesztelés menetét.

3.1.1 Tesztelési stratégia
Az irodalom altaldban a monetéris modellek redukalt formajat teszteli:

¢, = Py + B(m, —m))+ By (v, — )+, (105)
ahol azt varjak, hogy S =+1 és B, =—1. Ez egy ,.korlatozott” (restricted) modell, amelyben

megkotjiik, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozok egyiitthatdja ugyanaz, illetve elvarjuk, hogy az
ardnyossagi hipotézis teljesiiljon, azaz, hogy a pénzkindlat valtozasa (esetliinkben a
pénzkinalatok kiilonbségeinek valtozéasa) egy az egyben megjelenjen a nominalis arfolyam
valtozasaban, tehat S =+1. Ugyanez a helyzet a realjovedelmek kiilonbségeinek esetén. A
kovetkezOkben mi is ennek a modellnek a tesztelésére vallalkozunk. A modellt kétféleképpen
becsiiltiik meg. Az els6 tesztelési mdodszert Rapach és Wohar [2002]-es cikkébdl vettiik at,

melyben egy kétvaltozos kointegralt VAR modellt becsiiltek meg. A két valtozo e, és

[(m,—m: Y=y, -y, )] voltak. Mivel a pénzkinalatok kiilonbségeinek egyiitthatojara és a
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redljovedelmek egyiitthatojara is 1-et varunk, ezért ezekbdl tudunk egy ,.kompozit” valtozot

képezni. Az arfolyamot a kovetkezdképpen kapjuk meg:
&, =y + B Om,=m)= (3, =y | +u,, (106)
ahol azt varjuk, hogy f, =+1. Ekkor a kointegralt VAR modell a kovetkezd:
p
Af, =M, +IIf_ +) TAf, +D, +u, (107)
i=1

ahol f, = (e, [(m, -m)—(y, -, )])', M, tartalmazza a determinisztikus részeket (konstans

¢és trend, ha vannak), illetve D, az outlier dummykat (az egyes arfolyamok esetén jol

megfigyelhetd kiugrod értékek detektalhatok, melyeket dummykkal fogtunk meg)24. Ezzel a
modszerrel elsésorban az arfolyam alkalmazkodéséat tudjuk megvizsgalni (ha egyik valtozo
sem alkalmazkodik, akkor nincs hosszl tava egyensuly), ehhez pedig elegendd egy ilyen
tipusu kétvaltozos kointegralt VAR specifikalasa.

A masodik tesztelési modszernél eltekintiink attol a restrikcidtol, hogy a hazai és a
kiilfoldi valtozok ugyanolyan mértékben befolyasoljak az arfolyamot (ez kevésbé jellemzd az
irodalomban), melyre ,korlatlan” (unrestricted) modellként szoktak hivatkozni. Ekkor az

arfolyam redukalt egyenlete:
e, =B, +Bm +pBm + By + By +u,. (108)
Ebben az esetben az elméleti feltevés, hogy S =+1, B, =-1, B, =-1, B, =+1 lesz. Ezen

tesztelés soran pozitiv eredménynek értékeljiik az eldjelek egyezdségét, és elfogadjuk, ha a
hazai és a kiilfoldi valtozok egyiitthatoi a becslés soran nem lesznek egyenldk. A modszer
elénye, hogy ezaltal megengedjiik a rovid tava hatdsok heterogenitasat. Ekkor egy 6tvaltozos
kointegralt VAR modellt specifikdlunk, mely lehetdvé teszi az egyes valtozok rovid €s hossza
tavl hatasainak részletes vizsgalatat (bar ebben a tanulméanyban a rovid tava hatasokkal nem
foglalkozunk):

Az, =M, +11z, +Zp:FiAzt_i +D, +u,, (109)

i=1

** A monetaris modellek elméleti megkozelitése (és az eredeti PPP egyenlet, melyet a 4. fejezetben panelbe
rendezett adatokon teszteliink) nem foglalja magaban a konstans tagot, vagy trendet, vagy éppen dummy
valtozokat. Ilyen értelemben, amikor az empirikus eredményeinket elfogadjuk egy determinisztikus részekkel
kiegészitett empirikus modell alapjan, nem beszélhetiink teljes mértékben erds tesztelésrél. Mivel az elméleti
megkozelitések ilyen szigoru értelemben alkalmazott empirikus tesztjei tobbségében nem tdmasztjdk ald a
modelleket, ezért az irodalomban elfogadott a determinisztikus részek modellbe foglaldsa a jobb modellillesztés
érdekében. fgy azokra az esetekre, amikor az egyiitthatok mértékét és eldjelét is megvizsgaljuk a tesztelés soran,
erOs tesztelési koncepcioként hivatkozunk, elvalasztva ezt a tesztelési koncepciot attol, amikor csak a hosszl
tava egyensulyi kapcsolat 1étezését vizsgaljuk meg, melyre gyenge tesztelési koncepcioként utalunk.
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ahol z, =(e, m, mt s Vi y,* ), M, tartalmazza a determinisztikus részeket (konstans és
trend, ha vannak), illetve D, az outlier dummykat. Mi most csak a hosszl tava hatdsokra

fogunk koncentralni.

A két empirikus modellt az egyes arfolyamokra két kiilonb6z6 id6tavon is megbecsiiljiik:
2012-ig és 1997-ig. Az egyik célunk, hogy az eddig vizsgalt idésoroknal hosszabb idésorokon
teszteljiik a monetaris modelleket, a masik, hogy eredményeinket 6sszehasonlithassuk a korai
panel technikakkal elért eredményekkel. Ehhez pedig olyan iddtdvon becsiiltik meg a
modelleket, amilyen id6tavon az irodalom panelben vizsgalta a nominalis arfolyamokat. Mark
— Sul [2001] adatbazisaval tobben dolgoztak (pl.: Rapach — Wohar [2004], Basher —
Westerlund [2009]), ami 1973Q1 és 1997Q1 kozott 19 iparosodott orszag adatait tartalmazza.
Ezen az adatbazison tortént panel becslések pozitiv eredményt hoztak a monetaris modellek
empirikus igazoldsaban. Arra vagyunk kivancsiak, hogy hasonlé idoétavon, eltérd
modszertannal vizsgalva a nominalis arfolyamokat pozitiv eredményre jutunk-e.

A forint-eurd arfolyam esetén olyan modellt kellett specifikalnunk, mely megragadja a
Balassa — Samuelson hatast is. Clements és Frenkel [1980] és Crespo-Cuaresma ¢€s
szerzOtarsai [2005] alapjan a kovetkezOképpen foglaltuk a Balassa — Samuelson hatast a
monetaris modellek egyenletébe: tegyiik fel, hogy a hazai és a kiilfoldi orszag arszinvonala
sulyozott atlaga a kereskedelmi forgalomba keriilé és kereskedelemi forgalomba nem kertiild

javak aranak:
p=ap +(1-a)p"" és (110)
p=ap” +(1-a)p"", (111)

ahol p reprezentalja a teljes arszinvonalat, p’ a kereskedelmi forgalomba keriilé javak arat

T

(traded goods), p"" a kereskedelmi forgalomba nem keriild javak 4rat (nontraded goods),

illetve « jeloli a sulyt. A csillaggal jelolt valtozok a kiilfoldi orszag valtozoéi, és az

egyszeriiség kedvéért ugyanazt az o sulyt feltételezziik a hazai €s a kiilfoldi orszagban is. A

crer

melyet definidljunk a teljes arszinvonalra:

g=e—-p+p, (112)

2 Egert [2002], illetve Egert és szerzotarsai [2003] is szignifikins Balassa — Samuelson hatast talaltak a forint
esetén, id6soros és panel technikat egyarant alkalmazva. Bar szerintiik a Balassa — Samuelson hatds a
redlarfolyam felértékel6désnek csak egy részét magyardzza. Halpern és Wyplosz [2001] szintén vizsgalja a
Balassa — Samuelson hatast — tobbek kozott a forint esetén is — az eur6zonahoz valé csatlakozas akadalyozé
tényezo6jeként.
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ahol ¢ a reélarfolyam logaritmusa. Illetve vegyiik ugyanezt az 6sszefliggést a kereskedelmi
forgalomba keriil6 javak araval definidlva (a kereskedelmi forgalomba nem keriil javak
aranal nem teljesiil az egységes ar elve és a vasarloerd-paritas):
q =e-p +p". (113)

Felhasznalva az (110), (111), (112) és (113)-as Osszefiiggéseket, a kovetkezd kifejezés adodik
a realarfolyamra:

g=q"-(1-a)[ (p"" =)= =p")]. (114)
Mivel e=(m—-m )—@(y—y') és e=p—p , ezért:

p=p =(m-m)—g(y-y"). (115)

Felhasznélva a (114)-es, a (115)-0s, a (112)-es és a (113)-as Osszefiiggést, illetve, hogy a PPP
elsdsorban a kereskedelmi forgalomba keriild javak esetén teljesiil, megkapjuk a kovetkezd

egyenletet:
e=(m-m)-g(y-y)-(1-a)[ (P - p)- (" -p")].  (116)
ahol a nominalis arfolyam felértékelddik, ahogy a kereskedelmi forgalomba nem keriilé aruk

ara a kereskedelmi forgalomba keriild javak ardhoz képest emelkedik. Empirikusan

becstilhetd formaban:
e, = B+ B(m,—m) =B, (v, )= B[ (2 =)=} = p[) [+u,, (116)
masképp:
e, = Py + B (m,—m))+ B, (v, = v+ By (p, — p,)+u, (117)
ahol p,=p" —pl é p =p* —pl", é P,-ra negativ eldjelet varunk. A kereskedelmi

forgalomba nem keriil§ és keriilé javak 4ra logaritmusai kozotti kiilonbséget (p,, p,) a

fogyasztoéi arindex és a termeldi arindex logdifferencidjaval fogjuk meg a kovetkezd
Osszefiiggés alapjan:

(p-p")-(p =P =U-a)[ (" == -p")]. (118)
A fogyasztoi arindex reprezentdlja a teljes arszinvonalat, a termeldi arindex pedig a
kereskedelmi forgalomba keriild javak arat, ekkor ezek logaritmusanak kiilonbsége a
kereskedelmi forgalomba nem keriild javak és a kereskedelmi forgalomba keriilo javak

arainak logdifferencidjat reprezentalja. Ebben az esetben is két specifikaciot becstiltiink meg;

egy korlatlan modellt:

e, =py+pm, +/Bzmz* + 5, +,6'4y: +B5p, +IB6pt* +u,, (119)
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ahol a kointegralt VAR modellben z, =(e,, m,, m,, y,, y.,p,,p,) . llletve egy korlatozott

modellt:
et :ﬂo +ﬂl [(mt _m:)_(yz _yt*):l—'_ﬁz(pz _pt*)+ut7 (120)
ahol a kointegralt VAR modellben f, = (e, [(mt -m)—(y, -y, )},( p,—p,)) . Ezen kiviil

Osszehasonlitasképpen megbecsiiltiik az eredeti két specifikacidt is, a Balassa— Samuelson

hatas modellbe foglalasa nélkiil.

3.1.2 A tesztelés menete

Mivel a nominalis arfolyam ¢és a makrogazdasadgi fundamentumok kozotti hosszi tavu
egyensulyi kapcsolatot vizsgaljuk a monetéaris arfolyammodellek segitségével, ezért az
elézetes hipotézisiink az, hogy ezek a valtozok kointegraltak®®, azaz 1étezik olyan linearis
kombinaciojuk, amely stacioner. A kointegraltsdg csak nem stacioner folyamatok kozott
allhat fenn, ezért a valtozoink integraltsaganak fokat Augmented Dickey Fuller (ADF) és Ng
— Perron egységgyok teszttel, illetve Kwiatkowski — Phillips — Shmidt — Shin (KPSS)
stacionaritas teszttel vizsgaltuk meg. Az ADF és Ng — Perron teszt nullhipotézise, hogy a
vizsgalt idésor egységgyok folyamat, mig a KPSS teszt nullhipotézise, hogy a vizsgalt
folyamat stacioner. Mivel a tesztek érzékenyek az iddsorok modellezésére, igy az ADF teszt
esetén mindhdrom (az id6sor tartalmaz a) tengelymetszetet, b) trendet és tengelymetszetet, c)
egyiket sem tartalmaz), az Ng — Perron és KPSS teszt esetén mindkét (az iddsor tartalmaz a)
tengelymetszetet, b) trendet és tengelymetszetet) modellezési lehetOséget megvizsgaltuk. Az
ADF ¢és Ng — Perron tesztnél a segéd regresszioban (auxiliary regession) 1évd késleltetések
szdmat automatikus modszerrel, Schwarz informécios kritérium alapjan hataroztuk meg.
(Dickey — Fuller [1979], Ng — Perron [2001], Kwiatkowski et al. [1992])

A valtozok integraltsagdnak vizsgalatdit kovetden a valtozok kozotti kointegraciot
teszteltiik. Egyrészt ez nem mas, mint a monetaris arfolyammodellek gyenge koncepcidoban
torténd tesztelése. Ha sikeriil kimutatni a kointegracidt a vizsgalt valtozok kozott, akkor a
monetaris arfolyammodellek feltevései gyenge koncepcioban elfogadhatok. Masrészt a
kointegralt VAR modellek specifikalasanak feltétele, hogy a valtozok kointegraltak legyenek.
Emellett a kointegralt VAR modellek specifikdlasdhoz sziikségiink van a kointegracios
vektorok szamara, és tudnunk kell, hogy mely modell (van-e benne tengelymetszet, és/vagy

trend) illik legjobban a kointegraciés vektorainkra (és az egyes hibakorrekcios

6 A kointegraciérél magyarul olvashatunk tobbek kozott Kovacs [1989], Kérosi et al. [1990] és Darvas [2004]
munkaiban.
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egyenleteinkre), amelyben a Johansen-féle kointegracids teszt volt segitségiinkre. (Johansen
[1991, 1995]) A kointegracid tesztelését a korlatozott, kétvaltozos specifikaciok esetén Engle
— Granger két Iépeses modszerével tettiik meg. Lefuttattunk egy sima regressziot a valtozok
szintjére (a monetaris modellek redukalt formajara), majd kimentettiik a reziduumot. Ezt a
fent emlitett (ADF, Ng — Perron, KPSS) harom teszttel teszteltiik. (Engle — Granger [1987])
Azonban a reziduum alaptl kointegracios tesztek csak egy kointegracios vektor jelenlétét
képesek kimutatni, de az egyensulyt tobb kointegracidos vektor, tobb mechanizmus is
fenntarthatja. A Johansen [1991, 1995] altal javasolt maximum likelihood becslésen alapulo
kointegracios teszttel tobb kointegracids vektor jelenléte is detektalhato. A Johansen teszteket
valamennyi specifikaciora lefuttattuk. (A Johansen tesztek eredményei az A.3. szamu
mellékletben talalhatok.) A Johansen teszt 6t modellezési lehetdsége koziil tobbek kozott az
informacios kritériumok alapjan dontottiikk el, hogy mely modell illeszkedik legjobban az
altalunk vizsgalt arfolyamra. De figyelembe vettiik a modellek hibainak autokorrelacidjat is.
A kointegralt VAR modellek becslésével, illetve azok identifikacidjaval (tobb
kointegracios vektor esetén) azonosithatok a hosszii tavli egyensulyt biztosito
mechanizmusok, a kointegraciés vektorok. Mivel ekkor a vektorokban szerepld valtozok
eldjele és mértéke is vizsgalhatd, illetve a hibakorrekcids egyiitthaton keresztiil a hossza tava
egyensulyhoz valo alkalmazkodas®’, ezért ez egyfajta erés tesztelése a monetaris modellek
feltevéseinek. Mivel azt szeretnénk megvizsgalni, hogy hosszu tdvon a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok befolyasoljak-e a nomindlis arfolyamot, ezért elsdsorban a
nominalis arfolyamra normaltuk a kointegracios vektorokat (Boswijk [1996]), kivéve, ha az
arfolyam gyengén exogénnek bizonyult (Burke — Hunter [2005]). Ha ez igy van, akkor nem
azonosithatok a monetaris arfolyammodellek feltevései. Ekkor az arfolyam nem
alkalmazkodik a hossza tava egyensulyhoz, pedig egy ilyen folyamatot szeretnénk
azonositani. Tobb kointegracids vektor esetén restrikciokkal identifikaltuk azokat. A
restrikciok megtétele a kovetkezd szempontok mentén tortént: 1) figyelembe vettik az
elméleti elgondolasokat, 2) a nem szignifikans valtozokra nulla megkdtést tettiink, 3)
a modell illeszkedésének vizsgalatahoz az informaciés kritériumokat. Egy kointegracios
vektor becslése esetén nem tettliink restrikciokat, korlatlan kointegralt VAR modellt

futtattunk.

?" Ha nincs alkalmazkodas, akkor nem beszélhetiink egyensulyrél, mikozben hosszli tava egyensulyi modelleket
szeretnénk azonositani. Emiatt sziikséges az arfolyam hibakorrekcios egylitthatojanak lejelentése, bar az
elsdsorban rovid tava folyamatokat tiikroz.
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A kointegralt VAR modelliink rendjét, azaz, hogy hany késleltetést tartalmazzon, szintén
informacios kritériumok alapjan hatdroztuk meg. Ehhez specifikdltunk egy kiindulasi VAR
modellt, s a kiillonb6z6 hosszusagu késleltetések koziil a legjobb informécios kritériumokkal
(AIC, BIC, Hannan — Quinn) rendelkez6 modelleket valasztottuk. A kointegralt VAR modell
rendje definicid szerint eggyel kevesebb, mint a kiinduldsi VAR modellé. (Liitkepohl [2005])
A becslések torzitatlansaga azon a feltételezésen alapszik, hogy a reziduumok korrelalatlanok,
homoszkedasztikusak és normalis eloszlastiak, igy a kointegralt VAR modellek reziduumaira
a kovetkezd diagnosztikai teszteket futtattuk: autokorrelacios LM teszt, White
heteroszkedaszticitas teszt, Jarque-Bera normalitds teszt. Ezen kiviil IPS (Im — Pesaran —
Schin), Fisher-PP ¢s Fisher- ADF teszttel teszteltiik az egyes kointegralt VAR modellek
reziduumainak stacionaritdsat az Engle — Granger teszt elgondolasabol kiindulva. Ha a
kointegralt VAR modellek reziduumai stacionerek, akkor az utalhat a valtozok kozotti
kointegraciora. Azért ezeket a teszteket valasztottuk, mert ezek eltér0 autoregressziv
strukturat feltételeznek az egyes idésorok esetén. Az IPS z-statisztika az atlaga az egyedi ADF
teszteknek, a nullhipotézise, hogy minden egyes idGsor a panelben egységgyokot tartalmaz, az
alternativ hipotézis, hogy csak néhany iddésor, de nem mindegyik, tartalmaz egységgyokot. A
Fisher-féle tesztek kombindljak az i-edik keresztmetszeti egységre vonatkozd egységgyok
teszt p-értékeit, igy tesztelik, van-e egységgyok a panel adatokban. Nullhipotézisiik szintén az
egységgyok feltételezése az iddsorokban. (Im et al. [2003], Maddala — Wu [1999])
Valoszinlileg 1iddsoros tesztekkel precizebb eredményeket kaptunk volna, de az
eredményekb6l nem vontunk le messzemend kovetkeztetéseket, csupan kiegészitd
informacioként szolgalnak a kointegralt VAR modellek eredményeihez. (A reziduumokra
vonatkoz6 egységgyok tesztek eredményei az A.5. szamu mellékletben lathatok.)

A nomindlis arfolyamok hossza tava viselkedés akkor irhaté le a monetaris
arfolyammodellekkel, ha azok feltevései teljeslilnek. Ha csak egy gyenge tesztelést
folytatunk, akkor a kointegracio létezésének vizsgalata elegendd. Tehat ebben az értelemben,
ha az Engle — Granger teszt, vagy a Johansen teszt kimutatja a kointegraciot a valtozok kozott,
akkor ez igazolja a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. Ha a hossza tdva egyensulyt
biztositd mechanizmusokat részletesebben megvizsgaljuk, €s elvarjuk, hogy a kointegracios
vektorban a valtozok egyiitthatdinak eldjele és mértéke ne térjen el jelentdsen a monetaris
arfolyammodellek feltevéseitdl, akkor erds tesztelésrol beszéliink. Két hipotézis is vizsgalhato
ebben a koncepcidban, az aranyossagi hipotézis, és a szimmetria. Az aranyossagi hipotézis
szerint a nomindlis pénzkinalatok egyiitthatdja nem tér el szignifikdnsan egytdl. Azaz a

nominalis pénzkinalatokban bekovetkezd valtozas teljes mértékben tiikkrozodik a nominalis
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arfolyam valtozasaban. A szimmetria szerint a hazai és a kiilfoldi valtozok egyiitthatdjanak
mértéke nem tér el jelentdésen egymastol. Ez a hipotézis csak korlatlan specifikaciok esetén
vizsgalhatd. A szimmetria hipotézisének a teljesiilését jelen tanulményban nem tekintjiik
kritériumnak a monetaris arfolyammodellek igazolasa tekintetében, ugyanis a hazai és a
kiilfoldi valtozok egyiitthatdjanak kiilonbozdésége a valdsaghoz kozelebb allo feltételezés.
Tehat az erds tesztelés koncepcidjaban akkor tekintjik igazoltnak a monetaris
arfolyammodelleket, ha van kointegraci6 — azaz kimutathatdé az alkalmazkodas az
egyensulyhoz —, a kointegracios vektorban szerepld valtozok eldjele megfelel az elméleti
feltevéseknek ¢€s a valtozok egylitthatdjanak meértéke kozelit a varthoz. Ha 1étezik
kointegracio, de az eldjelek nem jok, azaz nem a monetaris modellek feltevéseit tiikrdzo
kointegracios vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam, akkor a monetaris modelleket nem
tekintjiik empirikusan igazoltnak. Illetve, ha sikeriilt egy megfeleld kointegracidos vektort
identifikélni, de ehhez nem alkalmazkodik az arfolyam, akkor sem tekintjiik igazoltnak a
modellt. Emellett vizsgdljuk, hogy az ardnyossdgi hipotézis teljesiil-e, de ebben a
tanulmanyban — hasonléan a szimmetria hipotéziséhez — nem tekintjiik elengedhetetlen
feltételnek a modell igazolasaban. (Panelben rendezett adatokon altalaban jobb eredmények

érhetdk el, igy ebben az esetben a fent emlitett két hipotézis is jobban vizsgalhatd.)

3.2 Adatok

A dan korona, a kanadai dollar és a jen dollararfolyamait negyedéves bontasban rendre a
kovetkezd iddszakokban vizsgaltuk meg: 1974Q1-2012Q4, 1973Q1-2012Q4 és 1980Q1-
2012Q4. A forint-eur6 arfolyamot pedig 1999Q1-2012Q4 kozotti idoszakban, azaz az eurd
bevezetésének kezdetétdl. Az adatok 0Osszedllitaisdhoz az OECD Statistics €s az Eurostat
adatbazisat hasznaltuk fel. Az eredeti adatok havi bontastiak, de szamos pozitiv eredményt
elérd tanulmany negyedéves adatokat alkalmaz, igy ebben a tanulmanyban negyedéves
adatokkal dolgozunk. Az adatokat a Gretl program segitségével atlagolassal kaptuk meg. A
monetaris modellek redukalt formajat teszteltiik, igy a valtozéink a nomindlis arfolyam, a
nominalis pénzkinélat €s a termelési index voltak. A forint-eurd arfolyam tesztelésénél a
Balassa — Samuelson hatds miatt a fogyasztoi arindexet (consumer price index — CPI) és a
termelési arindexet (producer price index — PPI) is felhasznaltuk. A nominalis arfolyamok
atlagos iddszaki értékek mind a négy arfolyam esetén, tehdt a havi atlagos értékekbdl

szamoltunk negyedéves atlagot. A nominalis pénzkindlatok h6 végi adatok, Dania és az
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eurdzona kivételével pedig szezonalisan kiigazitottak. Az eurdzona €s Magyarorszag esetén
MIl-es, Kanada esetén M2-es, az USA és Dania esetén M3-as, Japan esetén pedig M4-es
adatokat tudtunk elérni. A termelési index minden orszag esetén szezondlisan kiigazitott. A
CPI szezonalisan nincs kiigazitva, a PPI-rdl pedig nincs informacié ezzel kapcsolatban. Az
OECD megfigyelései alapjan ugy itéli meg, hogy a szezonalis hatdsok nem annyira
szignifikansak a CPI esetén, hogy azokat érdemben kezelni kellene®, igy a szezonalis
kiigazitastol mi is eltekintiink. A fogyasztoi arindex bazis éve 2005, és a felkinalt arukosar-
kategoridk koziil a ,,minden tételt tartalmaz6” kategoriat alkalmaztuk. A PPI bazis éve 2010,
¢€s az ipari tevékenységeket magaba foglalo valtozoval dolgoztunk. A CPI-vel kozelitettiik a
teljes arszinvonalat, a PPI-vel pedig csak a kereskedelmi forgalomba keriild javak arat. A
valtozok megvalasztasat az adatok elérhetdsége befolyasolta. Mivel real GDP sokkal rovidebb
id6sorban allt rendelkezésre, mint az ipari termelési index, ezért mi is, mint a tanulméanyok
tobbsége, az ipari termelési indexet hasznaljuk a vizsgalat soran. A teszteléshez az Eviews 6-

os programot hasznaltuk.

3.3 Idosoros egységgyok tesztek eredményei

Mivel az idésoros egységgyok teszteknek kicsi az erejiik, és az egyes beallitasokra (pl.
késleltetés mértéke, a vizsgalt iddsor feltételezett modelljére) érzékenyek, ezért az
eredmények robusztussaganak ellendrzésére tobb teszttel is megvizsgaltuk az iddsorokat,
illetve tobb modellezési lehetdséget néztiink meg. Igy a valtozok integraltsdganak fokat az
ADF, a KPSS ¢és az Ng — Perron teszttel is megvizsgaltuk. A segéd regresszidoban 1€vo
késletetések mértékét automatikus modszerrel, a Schwarz informécios kritérium alapjan

vélasztottuk meg. Az eredmények az 1. és a 2. tablazatban lathatok.

* http://stats.oecd.org/OECDStat_Metadata/PrinterFriendly.aspx?SourceU Letdltve: 2013. 03.18.
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1. tablazat
Az ADF, az Ng — Perron ¢és a KPSS egységgyodk €s stacionarités tesztek valtozokra vonatkozo

eredményei a forint-eurd arfolyam esetén

Vialtozo ADF teszt KPSS teszt Ng — Perron teszt
A B C A B A B
Eurdzona 19990Q1-201204
m* -1.326 -0.950 3306 0.8997  0.1987  0.037 -15.594"
Am,* -3.807  -4.0137  -1.367  0.282 0.108  -21.164"" -39.240""
yi* 33847 -3243°  0.001  0.208 0.114°  -12.268" -21.507"
Ay, * 4.049™" 41117 410177 0.118 0.041  -16.917"" -30.850"
¥ -1.169 2878  -1.085  0.661" 0.075 -1.829 -3110.56"
Ap* 5289 524177 52477 0.063 0.063 -114.382"7-159.318""
Magyarorszag (forint-euro) 199901-201204

e -1.442 -4.083"  0.637  0.685 0202  -5.575 -30.686
Ae, 7257 66777 726977 0.500 0.500"" -67.507"" -70.417""
Ne, - - - 0.154 0152 - i

m, 3.8847  0.234 1339 1.188"" 032477 0901  -4.660
Am, 4013 -5870"" 24967 1.0357  0.096 -0.601 -34.511
A’m, - - - 0.210 0.174" -22.423"" -35.653"
Vi -0.957 -2.941 0.850  1.132°7 022977  0.104  -5.947
Ay, 34707 234250 334277 0.164 0.167" -14.649"" -15.198"
A%y, - - - 0.113 0.077 - -

12 -1.303 36717 -1.692°  0.868  0.076 -0.056 -26.016"
Ap, 5.647 256417 5480 0.069 0.057  -21.287" -24.104"

Megjegyzés: 1) A) az iddsor tartalmaz konstanst, B) konstanst és trendet is tartalmaz, C) az idésor egyiket sem
tartalmazza
2) a csillagok jelzik azokat a szignifikancia szinteket, amelyeken a nullhipotézist el lehet utasitani: * 10%, **
5%, *** 1%
3) az Ng — Perron teszt esetén csak az MZ, tesztstatisztikat vettiik figyelembe

A tesztek eredményei mellett a valtozok iddsorainak &brait is figyelembe vettiik a
valtozok integraltsagi fokanak meghatarozasakor. A valtozok iddsorainak abrai az A.1. szamu
mellékletben lathatok. A forint-eurd arfolyamnal az eurdzona tolti be a kiilfoldi ,,orszag”
szerepét. Az eur6zOna pénzkinalata a tesztek alapjan elsd foku integraltsagot mutat (egyszer
kell differencialni, hogy stacioner legyen, tehat egységgyok folyamat), csak az Ng — Perron
tesztnél mertil fel a stacionaritas halvany jele (csak 10%-on utasitja el a teszt a nullhipotézist).
De az id6ésor abrajabol jol kivehetd, hogy az eurdzona pénzkindlatanak trendje van, igy nem
lehet stacioner folyamat. Ellenben az eurdzona realjovedelménél az ADF és a KPSS teszt is
bizonytalansdgot mutat a tekintetben, hogy stacioner vagy egységgyok folyamatrol van szo,
az Ng — Perron teszt pedig egyértelmiien stacionaritast jelez. De az iddsor dbrajabol ebben az
esetben is kivehetd egyfajta trend, tehat ez a folyamat sem lehet stacioner. Mivel a Balassa —

Samuelson hatads vizsgalatdhoz a CPI és a PPI logaritmusainak kiilonbségét hasznaltuk fel,

ezért nem teszteljiik kiilon-kiilon a két idésort, csak a két idosor kiilonbségét. Az ADF teszt
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szerint a két iddsor kiilonbsége az eur6zona esetén egyértelmiien /(1), a KPSS és az Ng —
Perron teszt pedig 1(0)-t vagy I(1)-et mutat. Ugy tiinik, hogy ennek az idésornak is trendje
van, igy nem valoszinii, hogy az 1(0). A forint-eurd arfolyam is heterogén képet mutat. Az
ADF teszt szerint els6 fokon integralt, a KPSS teszt szerint masod, vagy harmad fokon
integralt, az Ng — Perron teszt szerint pedig vagy stacioner vagy elsé fokon integralt. A
harmad foku integraltsdg nem tal redlis, mint ahogy a stacionaritds sem, mert a folyamat
abraja alapjan ugy tlinik, hogy ennek az iddsornak is trendje van. Illetve a folyamat els6
differencidjanak abrajan megfigyelhetd néhany kiugré érték, valdsziniileg ezek okozzak, hogy
a teszt [(3)-as folyamatot is jelez. A magyar pénzkinalatrél sem lehet egyértelmli dontést
hozni. Az ADF teszt egységgyok vagy satcioner folyamatnak jelzi, a KPSS teszt a folyamat
els differencidjat kovetden bizonytalankodik, 7(1)-es vagy I(2)-es folyamatot jelez.
Ugyanezt mutatja az Ng — Perron teszt is. Mivel ennek a folyamatnak is trendje van, ezért
valoszinii, hogy nem stacioner. A magyar redljovedelem stabilabb képet mutat. Az ADF ¢és az
Ng — Perron teszt szerint is /(1) -es folyamat, csak a KPSS teszt mutat /(1) -et vagy 7(2)-et.
A folyamat els differencidjanak abrajan itt is megfigyelhetd egy kiugro érték, ez okozhatja a
teszt bizonytalankodasat. A magyar CPI és a magyar PPI logaritmusainak kiilonbsége
mindhdrom teszt szerint vagy [(0) vagy I(l). Az abrabol kivehetd trend miatt ez sem
valészinli, hogy stacioner folyamat. (Dickey — Fuller [1979], Ng — Perron [2001],
Kwiatkowski et al. [1992])
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2. tablazat
Az ADF, az Ng — Perron ¢és a KPSS egységgyodk és stacionarités tesztek valtozokra vonatkozo

eredményei a dollararfolyamok esetén

Vialtozo ADF teszt KPSS teszt Ng — Perron teszt
A B C A B A B
USA 198001-201204
m,* -0.866 -2.034 5.415 1.4077  0.142° 1460  -2.562
Am,* 622777 624177 0978  0.235 02147  -10.891" -46.303""
yi* -0.748 2.328 2309 13547 02137 0900  -9.251
Ay, * 56637 -5.65377 -5.042°7 0.115 0.096  -38.94777-117.687""
Ddnia 197401-201204
e -2.166 2376 -0.233  0.235 0.126°  -9.447" -9.832
Ae, 9.108"™"  9.10177 -9.138"  0.065 0.049  -13.454"7 -58.055""
m, -1.297 2.026 2752 1465 022177 1205  -3.794
Am, 3.882"" 39817 2,650 0.333 0.094  -13.362" -16.099"
Vi -2.176 -1.366 1.735 13927 02527 0113 -6.469
Ay, 7.0367 272947 -6.73577 0.221 0.123°  -1.160  -2.189
A%y, - - - 0.165 0.097 0.287 0.026
Kanada 197301-201204
e -1.746 -1.499 -0.947  0.320 0270"" 2503  -3.710
Ae, -8.840""  -8.989™" .8.868"" 0.404° 0.054  -70.253"" -71.068"""
Ae, - - - 0.315 02937 - -
m, 35797 3219 1.667 14877 034777 0982  -3.078
Am, 2512 43087 20117 1.0187" 02437 2,127 -30.070"
A’m, 9.069"  -9.089"" -9.0317" - - 2.869 -37.159"
Vi -1.155 -2.472 1352 147077 01567 0344 -14.525
Ay, 6592 -6.589""  -6.4177" 0.109 0.067  -47.504™" -52.768""
Japan 198001-201204
e -1.689 -2.492 -1.545 1.080°" 02067  0.179 -11.971
Ae, 541577 538777 -5.2047 0.072 0.056 -8.704"  -8.704"
m, 3.0117 2173 1342 1265 03407  0.066 -4.567
Am, 2.157 -3.040 -1.694° 0986 0.133°  -53107 -16.481"
A’m, 115617 -11.513"" -11.6017"  0.193 0.184" 2471 -62.242""
Vi -2.481 -2.473 0.509 09197 02597 -1.763 -10.837
Ay, 76637 775177 766177 0.274 0.040  -52.406"" -56.531""

Megjegyzés: 1) A) az idésor tartalmaz konstanst, B) konstanst és trendet is tartalmaz, C) az idésor egyiket sem
tartalmazza
2) a csillagok jelzik azokat a szignifikancia szinteket, amelyeken a nullhipotézist el lehet utasitani: * 10%, **
o k10
g)A)a;z Ng 1—/;’erron teszt esetén csak az MZ, tesztstatisztikat vettiik figyelembe
Az USA a tobbi arfolyam vizsgalata soran a kiilfoldi orszag szerepét tolti be (a csillaggal
jelolt valtozok), mivel hazai valuta/ dollar arfolyamokat vizsgalunk. A tesztek alapjan mind az
amerikai pénzkindlat, mind az amerikai realjovedelem elsé foku integraltsagot mutat. A dan
valtozokrol nem lehetett ilyen egyértelmiien dontést hozni. A tesztek alapjan a dan korona-
dollar arfolyam vagy stacioner, vagy elsé fokon integralt. Bar az arfolyam iddsoranak abraja

alapjan inkabb elsé fokon integraltnak latszik, mert ugy tiinik, trendje van. A dan
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redljovedelem pedig egész heterogén képet mutat, /(1) -es vagy /(2)-es folyamat, az /(3)
nem tal realisztikus gazdasagi folyamatok esetén. Ezen iddsor elsd differenciajanak &brdjan
megfigyelhetd néhany kiugrd érték, valosziniileg ezek okozzdk a tesztek bizonytalansagat. A
pénzkinalat az egyetlen, amirdl egyértelmuen lehet donteni, az elsé fokon integralt. A kanadai
fundamentumok még heterogénebb képet mutatnak, mint a dan valtozok. A kanadai dollar-
amerikai dollar arfolyam /(1) -nek tlinik, a kanadai pénzkindlat inkabb /(1) vagy 1(2), a
realjovedelem pedig szintén elsé fokon integralt. A kanadai pénzkinalat az egyetlen, ahol nem
kiugro értékre, értékekre kell gyanakodni az iddsor elsé differencidjanak abraja alapjan,
hanem kifejezetten toréspontra. Az iddsor elsd szakaszaban jol kivehetd csokkend trend van,
az utolso szakaszban viszont eltiinik a trend, ami stacionaritasra utal. Kanada hivatalosan (de
jura) 1991-ben tért at az inflacids célkovetésre (Ragan [2011]). Ez okozhat valtozést a
pénzkinalat viselkedésében, emiatt 1991Q1 ¢és 2012Q4 kozott ujrateszteltik a kanadai
pénzkinalatot (lasd: A.4. szama melléklet), de az eredmények nem tdmasztjdk ald ezt a
feltételezést. A tesztek egyike sem jelez stacionaritast, az ADF és az Ng —Perron teszt
egyértelmiien els6 foku integraltsdgot mutat, csak a KPSS tesztnél mertiil fel a masod foku
integraltsag egy halvany esélye. A jen-dollar arfolyam és a japan realjovedelem egyértelmiien
I(1)-es folyamat, mig a japan pénzkindlat kétszeresen integraltnak tlinik. A kétszeres
integraltsagot okozhatja egy kiugrd érték is, ami a japan pénzkindlat elsé differenciajanak
abrajan jol kitinik. (Dickey — Fuller [1979], Ng — Perron [2001], Kwiatkowski et al. [1992])
A hipotézis, hogy a vizsgalt folyamatok elsé fokon integraltak, nem minden esetben
teljestil, illetve bizonyos esetekben nem lehet egyértelmii dontést hozni a folyamatok
integraltsaganak fokarol. Néhany esetben pedig felmeriilt a masod fokl integraltsag
lehetdsége (forint-eurd arfolyam, magyar pénzkinalat és jovedelem, dan reédljovedelem,
kanadai pénzkinalat, japan pénzkinalat (bar a legtobb esetben inkdbb nem tudunk dontést
hozni az eredmények alapjan)), de az irodalomban nem jellemzd, hogy ezeket a valtozokat
kétszeresen integralt valtozoként kezelik. Bar a masod fokon integralt valtozok kezelésének
kiilén irodalma van (Granger — Lee [1989], Haldrup [1998]), ezeket a moddszereket jelen
tanulmanyban nem alkalmazzuk, az késobbi kutatas targyat képezi. Azt feltételezziik, hogy
néhany kiugro érték (outlier) miatt mutatjak ezeket az eredményeket a tesztek. Ezek a kiugré
értékek a VAR modellekben pedig dummykkal kezelve vannak. Igy a tovabbiakban a
tesztelést mindharom arfolyam esetén tovabbfolytatjuk, mivel nem lehetiink teljesen biztosak

az eldzetes hipotézisiink elvetésében (a nem egyértelmi eseteknél minden folyamat /(1) -es is

lehet).
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3.4 Engle - Granger ¢és Johansen kointegracidos tesztek

eredményei

Az Engle — Granger tesztet csak a kétvaltozos esetben futtattuk le, de mindkét idészakra®.
Nem csak a szokasos ADF teszttel teszteltiik a reziduumokat, hanem a KPSS stacionaritas
teszttel és az Ng — Perron egységgyok teszttel is. Mivel a kointegracid tesztelése soran az
ADF egységgyok tesztet nem magukra az adatokra futtatjuk, hanem mar egy becsiilt modell
reziduumjara, ezért az eredeti kritikus értékek nem lesznek megfeleléek, mert a
tesztstatisztika eloszlasa megvaltozik (Engel — Yoo [1987]). Engel — Yoo [1987] ¢és
MacKinnon [2010] is a kritikus értékek ujraszamoldsat javasolja az Engle — Granger
kointegracios teszt alkalmazasa esetén. Mi MacKinnon [2010] alapjan szamoltuk ki az Engle
— Granger kointegracios teszt kritikus értékeit az ADF teszthez. A kétvaltozos specifikacid
esetén, az egyes mintdinkon alkalmazhato kritikus értékek az A.2. szamu mellékletben
talalhatoak. Az eredmények szinte egyik esetben sem kedvezdek, leszamitva a forint euro-
alkalmaz6 Engle — Granger kointegracios teszt egyik arfolyam esetén és egyik iddszak esetén
sem mutat kointegraciot a vizsgalt valtozok kozott. Az eredmények a 3. és a 4. tdblazatban

lathatok.

3. tdblazat
Az ADF, az Ng — Perron és a KPSS egységgyok €s stacionarités tesztek reziduumokra
vonatkozo6 eredményei a forint-eur6 arfolyam kétvaltozos és a Balassa — Samuelson hatést is

megragadd haromvaltozos specifikacié esetén

Viltoz6 ADF teszt KPSS teszt Ng — Perron teszt
A B C A B A B
199901-201204, kétvaltozos specifikacio
Uy HUF 41777 43217 4218 0.270 0.187" -31.368"  -33.387"

*

Auggor <7075 27.01577 -7.14377 0500 0.500"" -61.535"" -67.611"
199901-201204, haromvaltozos specifikacio Balassa — Samuelson hatassal

Uy pUF -3.377 3296  -3.407 0215 02097  -9.4217  -20.679"

Augur -6.565  -6.8417  -6.630"  0.289 0328 -53.397"  -55.055

*

A forint-eur6 arfolyam esetén a kétvaltozos specifikacional két teszt is kointegraciot jelez: az

ADF ¢és az Ng — Perron teszt is, a KPSS teszt pedig bizonytalan. Ezzel szemben a

¥ A reziduum alapu tesztek, csak egy kointegracids kapcsolat jelenlétét feltételezik, de az 6tvaltozos esetben
tobb ilyen kapcsolat is 1étezhet, ezért erre az esetre nem futtattunk ilyen tipust teszteket. Ellenben két valtozo
esetén a kointegracios vektorok maximalis szdma egy.
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haromvaltozos specifikacio esetén, mely megragadja a Balassa — Samuelson hatést is, csak az
Ng — Perron teszt jelez kointegraciot, a KPSS teszt ismét bizonytalankodik és az ADF teszt
egyértelmiien elsé fokon integraltnak mutatja a reziduumot, ami a kointegracié hianyara utal.
Igy a tesztek alapjan a kétvaltozos specifikacio esetén van esély a kointegracié jelenlétére,

mig a haromvaltozos specifikacié esetén nem tudunk dontést hozni.

4. tablazat
Az ADF, az Ng — Perron és a KPSS egységgyok és stacionaritas tesztek reziduumokra

vonatkoz6 eredményei a dollararfolyamok kétvaltozos specifikacidinak esetén

Viltozo ADF teszt KPSS teszt Ng — Perron teszt
A B C A B A B
197401/197301/198001-201204
Uy DKK -2.480 2460 2487  0.123 0.124°  -8.483"  -10.301
Augpkk -9.17777 -9.17077 29205 0.073 0.050 -22.431""  -64.469™"
Uy caD -1.409 -1.547  -1.421 0.232 02177 -5.206 -5.607
Auycap 86357 8723 -8.650"" 0.392° 0.065 -69.096"" -69.593""
U, Jpy -1.225 -2.401 -1.230 1.0917°  0.189" 0315 -12.279
Augpy -5.09077  -5.068"7"  -4.959""  0.074 0.058 -16.978"" -25.149™
197401/197301/198001-199704
Us DKK -1.723 -1.731 -1.732 0.209 0207  -5.719" -5.729
Aupkx  -7.25377 722477 729177 0.091 0.085 8338 -37.030
Uy caD 2.634 2.655 2650  0.142 0.136* -23.0317" -23.448"
Aucap  -2.931 2918  -2.929  0.084 0.086  -12.0317  -12.027
U, Jpy -1.972 0.639  -1.977  0.540" 0268  -1.187 -1.130
Augpy -7.0847" 7492 715577 0.633" 0.051 -4.288 31769

Megjegyzés: 1) A) az iddsor tartalmaz konstanst, B) konstanst és trendet is tartalmaz, C) az idésor egyiket sem
tartalmazza

2) a csillagok jelzik azokat a szignifikancia szinteket, amelyeken a nullhipotézist el lehet utasitani: * 10%, **
5%, *¥** 1%

3) az Ng — Perron teszt esetén csak az MZ, tesztstatisztikat vettiik figyelembe

Azt varhatnank, hogy a dollararfolyamok esetén kedvezébb eredményeket kapunk, mar csak a
hosszabb mintaiddszak miatt is. De egyik esetben sem mutat kointegraciot a hagyomanyos,
ADF teszttel futtatott Engle — Granger kointegracios teszt, egyik mintaiddszak esetén sem. A
dén korondnal a KPSS és az Ng — Perron teszt mindkét mintaidészaknal bizonytalankodik,

1(0)-t vagy I(l)-et mutat. A kanadai dollarndl a KPSS teszt ugyanezt mutatja mindkét

periodusra, viszont az Ng — Perron teszt a 1997-ig tartd peridodus esetén stacionernek jelzi a

hibat, de a 2012-ig tartd6 mintaidészaknal ismét egyértelmiien /(I1). A jen dollararfolyama
mutatja a legrosszabb képet. A hosszabb iddszakra egyértelmlien /(1)-es hibat jeleznek a
tesztek, a rovidebb iddszakra pedig I(1)-et vagy [(2)-6t. Jol lathatd, hogy az Engle —

Granger tipusu kointegracids tesztek a dollararfolyamoknal nem mutattak ki hosszu tavu
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egyensulyi kapcsolatot a nominalis arfolyam €és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok
kozott, a forint-eurd arfolyam esetén pedig csak egy specifikacid esetén van erre esély, a
kétvaltozos specifikacional.

A kointegracio 1étezését a valtozok kozott Johansen teszttel is megvizsgaltuk. Minden
specifikacié esetén, mindkét iddszakra futtattunk ilyen tipust kointegracios teszteket. Az
eredmények az A.3. szdmu mellékletben lathatok. Viszonylagos Osszhang figyelheté meg a
két tipusu kointegracids teszt eredményei kozott a tekintetben, hogy a Johansen teszt sem
mutatott ki a kointegraciot a kétvaltozos specifikaciok tobbsége esetén. Kivétel ez alol a
kanadai dollar kétvaltozoés specifikacioja a 2012-ig tartd iddszakra, illetve a forint-eurd
arfolyam hasonl6 specifikacioi. A dollararfolyamok esetén minden &tvaltozos sepcifikaciod
esetén sikerlilt kimutatni a kointegraciot, vagyis a hosszll tavi egyensulyi kapcsolatot a
nominalis arfolyam ¢€s a monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozott. Ugyanez
megfigyelhetd, hogy a kointegracios tesztek a korlatlan modellek esetén mutatnak kedvezdbb
képet. Tehat gyenge tesztelési koncepcidban valamennyi arfolyam esetén talaltunk

bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek mellett bizonyos specifikaciok esetén.

3.5 Kointegralt VAR modellek tesztelési eredménye

A kointegralt VAR modellek eredményeirdl 6sszességében elmondhatd, hogy heterogén képet
mutatnak. A korlatlan specifikdciok egyike esetén sem tudtuk azonositani a monetaris
arfolyammodellek hatasait az arfolyamok hosszt tavu viselkedésében, sot, a legtobb esetben
maga a kointegracioé sem volt kimutathat6 a Johansen teszt altal sugallt eredmények ellenére.
Ellenben a kétvaltozds specifikacioknal tobb esetben sikeriilt igazolni a monetaris modellek

feltevéseit.

3.5.1 Forint-euré arfolyam

Nem tipikus a magyar irodalomban, hogy a forint-eur6 arfolyam hosszu tava viselkedését
vizsgaljak olyan szempontbol, hogy az a monetaris modellek varakozasait tiikrozi-e vagy sem.
A legtobb arfolyammal kapcsolatos irodalom taldn a savos arfolyamrendszerrel kapcsolatban
irédott, mely felkeltette a témaval foglalkozok érdeklddését (pl. Darvas [2001], Naszodi
[2004]), illetve az eurd bevezetésével kapcsolatban (pl. Neményi [2003], Tarafas [2001]). A

forint eldrejelezhetdségét is tobbféle koncepcidban vizsgaljak az irodalomban: példaul savon
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beliili eldrejelezhetdségrol, illetve eldrejelezhetetlenségérél Darvas [1999] munkdjéban
olvashatunk, egy eszkoz arazasi koncepcidban torténd eldrejelzési vizsgalatrdl pedig Naszodi
[2011]-es tanulméanyaban. Darvas Zsolt és Schepp Zoltan [2007]-es munkdja a hosszu lejarata
hataridés arfolyamok stacionaritasat feltételezd hibakorrekcios modellel torténd eldrejelzési
eredményekrdl szamol be, melyben a forintot is tesztelték. A forint esetében az eredmények
viszonylag kedvezdéek voltak. (Darvas — Schepp [2007b]) Hasonld vizsgalatot végeztek a
fejlett ipari orszagok valutdival kapcsolatban. Ezen valutaknal kedvezdbb eredményeket
realizaltak, mint a kelet-kdzép-europai valutak vizsgalatanal. (Darvas — Schepp [2007a]) A
nemzetkdzi irodalomban is talalhatok olyan tanulmanyok, melyek a kelet-k6zép eurdpai
arfolyamokat vizsgaljak, beleértve a forintot is, és ezek kozott inkabb megtalalhatok a
klasszikus monetaris modelleket teszteld tanulmanyok (pl. Crespo-Cuaresma et al. [2005]). A
mi eredményeink hasonlitanak az irodalom eredményeihez a tekintetben, hogy a Balassa —
Samuelson hatas modellbe foglaldsaval a forint esetén viszonylag kedvezd eredmények
érhetdk el a tesztelés terén. Lathato (5. tdblazat), hogy azok a specifikaciok, amelyek nem
ragadjdk meg a Balassa — Samuelson hatast, teljesen negativ képet mutatnak. Viszont a
Balassa — Samuelson hatast is megragadd korlatozott modellnél a valtozok eldjelei
megfelelnek a varakozasoknak. Valamennyi specifikacid esetén stacioner reziduumak
talaltunk, még a Balassa — Samuelson hatast nem tartalmazé specifikaciok esetén is (A.S.

szamu melléklet).

5. tablazat

Kointegracios vektorok a forint eur6 arfolyamanak esetén

Hétvaltozos Haromvaltozos Otvaltozos Kétvaltozos
modell modell modell modell
99Q1-12Q4 99Q1-12Q4 99Q1-12Q4 99Q1-12Q4
Restrikcidk ﬂ]gz 1 ﬂ]]z -1 ﬁ12= 1 ﬂ]]z -1
e 0.715 e -1 e, -29.172 e -1
m, -1 1 4488 m, -1 £ -0.609""
m* 0921 pa, 783377 m* 313200 ¢ 14.708
Vi 1.0247 ¢ -60.0417" 3, -19.942
Vi -1.884" yi¥ o -41.843"7
12 -0.527""
it 0.135
c 24270
hiba korr. e. 0.023 0.090"" -0.002 0227
AIC -43.316 -15.647 -29.079 9.129
SBC -35.661 -13.314 -23.587 -8.466

Megjegyzés: A hét- és haromvaltozos modell a Balassa — Samuelson hatast is megragadja.

o= [mg - m®)-(v, -y )]
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A forint-eur6 arfolyamot minden specifikécio esetén 1999Q1 és 2012Q4 kozott vizsgaltuk
meg, illetve mindenhol egy egyensulyi kapcsolatot becsiiltiink, ezért nem volt sziikség a
vektorok identifikélasara, igy nem tettiink restrikciokat a valtozokra (sem az eldjelekre). Az
Otvaltozos modell esetén az arfolyam gyengén exogén, azaz nem alkalmazkodik a hosszu tava
egyensulyhoz, igy ez a becslés nem igazolja a monetéris arfolyammodellek feltevéseit. A
Johansen teszt egy kointegracids kapcsolatot javasolt:

m,=31.320-m, —41.843-y,. (121)
Mivel az arfolyamra nem lehetett normalni a vektort, igy a hazai pénzkinalatra normaltuk
(Burke — Hunter [2005]). Az eldjelek elvben jok, ugyanis ha a monetaris arfolyammodellek
egyenletét atrendezziik a pénzkinalatra, akkor pontosan a becsiilt eldjeleket varjuk: azaz a
kiilfoldi pénzkinalatra pozitiv, a kiilfoldi realjovedelemre pedig negativ eldjelet. Az arfolyam
¢s a hazai redljovedelem nem volt szignifikdns a kointegracidos vektorban. De nem azt
szeretnénk megtudni, hogy a hazai pénzkindlatot hogyan befolyasoljak a fundamentumok,
hanem hogy az arfolyamot hogyan befolyasoljak ezek a valtozok hossza tavon. gy az
arfolyam gyenge exogenitasa mellett az is a monetaris arfolyammodellek ellen sz6l, hogy az
arfolyam nem szignifikans a hosszl tavu egyensuly kialakitasaban. Az egyes kointegralt VAR
modellek reziduumait az LM autokorrelacios teszttel, a White-féle heteroszkedaszticitasi
teszttel és a Jarque — Bera-féle normalitas teszttel teszteltiik. A diagnosztikai eredmények
viszonylag kedvezdk, a reziduumok autokorreldlatlanok, homoszkedasztikusak, csak a
normalitasi feltételt nem teljesitik.

A Balassa — Samuelson hatést is megragadd hétvaltozos specifikdcional is hasonlo a
helyzet. Az arfolyam ebben az esetben is gyengén exogén, tehat nem alkalmazkodik a hossza
tavi egyensulyhoz. Igy ez a becslés sem tamasztja ald a monetaris arfolyammodellek
feltevéseit. A Johansen teszt harom vagy négy egyensulyi mechanizmus jelenlétét jelzi, de
nem sikeriilt olyan identifikaciot talalni, amelynél a reziduumok autokorrelacidja egy ilyen
modell esetén megfeleld lenne. Viszont egy egyensulyi mechanizmus jelenléte esetén sikertilt

s

kovetkezo:
m,=24270-0.715-¢ +0.921-m, +1.024-y,—1.884-y —0.527- p,. (122)

A kointegracids vektort a hazai pénzkinalatra normaltuk. Bar a f6 probléma az, hogy az
arfolyam nem alkalmazkodik, a vektor sem teljesen a monetaris arfolyammodellek feltevéseit

tiikrozi. A monetaris arfolyammodellek redukalt formajanak pénzkinalatra vald rendezését
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kovetden az arfolyamra pozitiv eldjelet varunk, mivel az arfolyam és a hazai pénzkinalat
kozott pozitiv iranyu kapcesolat van. Ugyanis a hazai pénzkindlat ndvekedése leértékelddést
okoz az arfolyamban, ha az a hazai valuta arat jelzi kilfoldi valutdban. De a becsiilt
mechanizmus pontosan az ellenkezdjét mutatja. Illetve még rossz az eldjel a hazai arindex-
kiilonbségek™ esetén. A hazai pénzkinalat pozitivan befolyasolja az arfolyamot, viszont a
hazai arindex-kiilonbségek negativan, mivel valtozatlan arszinvonal mellett a kereskedelmi
forgalomba nem keriil6 javak aranak novekedése arfolyam felértékelédést okoz. Ugyanis a
kereskedelmi forgalomba nem keriild javak aranak emelkedésével egy id6ben a kereskedelmi
forgalomba keriild javak ardnak csokkennie kell, hogy az arszinvonal ne valtozzon. Az
egyenlet hazai pénzkindlatra rendezésével a vart negativ eldjel megfordul, igy a becsiilt
mechanizmusban pozitiv el¢jelet varunk. A tobbi valtozo eldjele megfelel a varakozasoknak.
A diagnosztika kicsit rosszabb, mint az el6z0 esetben, de még igy is autokorreldlatlanok a
reziduumok, homoszkedasztikusak, csak a normalitasi feltétel sériil (6. tablazat).

A kétvaltozos specifikaciot is megbecsiiltiik a Balassa — Samuelson hatas megragadésa
nélkil és azzal egyiitt is, hogy Ossze tudjuk vetni az eredményeket. A Balassa — Samuelson
hatas modellbe foglalasa nélkiil nem jutottunk eredményre. Két valtozd esetén a maximalisan

lehetséges kointegracios vektorok szama egy, igy egy vektort becsiiltiink:
¢, =14.708-0.609-[ (m, —m)) = (v, - ¥,)]. (123)

Az arfolyam alkalmazkodik a megbecsiilt kointegracids vektorhoz, csak a fundamentumok
eldjele nem felel meg a varakozasoknak. Ahhoz, hogy a vart hatasokat azonositani tudjuk,
pozitivnak kellene lennie az egyiitthatonak (a hazai pénzkinalat és a kiilfoldi redljovedelem
novekedése leértékelddést, a kiilfoldi pénzkinalat és a hazai realjovedelem novekedése
felértékelddést okoz az arfolyamban a monetéris arfolyammodellek szerint). A diagnosztikai
eredmények kedvezdek, mindharom feltételt teljesitik a reziduumok. (6. tablazat).

Ezzel ellentétben a Balassa — Samuelson hatds figyelembevételével olyan kointegracios
vektort sikeriilt megbecsiilni a kétvaltozds specifikdcio esetén (haromvaltozoés modell),

melyben a véltozok eldjelei megfelelnek a monetaris arfolyammodellek varakozésainak:
e, =—60.041+4.488- (m,—m)—(y,—¥,) |-7.833-(p, - p)). (124)
A fundamentumokbol képzett kompozit valtozé ilyen Osszeéllitdsban pozitivan befolyésolja

az arfolyamot, az arindex-kiilonbségek pedig negativan, a fent emlitett okok miatt. igy

esetiinkben szignifikdns Balassa — Samuelson hatds figyelhet6 meg. Az arfolyam

3% Azaz a teljes arszinvonal és a kereskedelmi forgalomba keriilék javak aranak kiilonbsége, ami a kereskedelmi
forgalomba nem kertil6 és keriilé javak ara kozotti kiilonbséget proxyzza.
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alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz, a hibakorrekcios egylitthatoja szignifikdnsan negativ
(az arfolyam minusz egyre vald normalds esetén pozitiv). Bar a kompozit valtozd
egyiitthatojanak mértéke tallépi a vart értéket, de nem extrém mértékben. igy ebben az
esetben igazoltnak wvéljik a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. A diagnosztikai
eredmények a tobbi esethez hasonléak, a reziduumok autokorrelalatlanok,

homoszkedasztikusak, csak a normaélis eloszlas feltételét nem teljesitik (6. tablazat).

6. tablazat

A diagnosztika tesztstatisztikai a forint eurd arfolyamanak esetén

Hétvaltozos Haromvaltozos Otvaltozés modell  Kétvaltozos modell
modell modell 99Q1-120Q4 99Q1-12Q4
990Q1-120Q4 99Q1-120Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték

Autokorrelacios LM tesztstatisztika
LM stat.(1) 52.973 0.324 8.138 0.520 25.274 0.447 7.341 0.119
LM stat.(2) 42.532 0.731 8.017 0.532 28.065 0.305 2.665 0.615
LM stat.(3) 51.037 0.394 11.067 0.271 26.892 0.361 6.991 0.136
LM stat.(4) 32.974 0.962 3.924 00916 19.788 0.758 4334 0.363
LM stat.(5) 36.414 0.908 11.017 0.275 28.067 0.305 4.369 0.358
LM stat.(6) 68.567 0.034 6.649 0.674 36.570 0.063 4.583 0.333
LM stat.(7) 54.591 0.271 10.243 0.331 25.944 0.411 7.487 0.112
LM stat.(8) 67.399 0.042 13.132 0.157 20.669 0.711 5.682 0.224
LM stat.(9) 32.721 0.964 11.458 0.246 17.516 0.862 3.942 0414
LM stat.(10)  68.841 0.032 7.076  0.629 22.303 0.618 2.323 0.677
LM stat.(11)  33.982 0.949 8.134  0.521 31.372 0.177 3.935 0.415
LM stat.(12) 46.255 0.585 2.735 0.974 27.271 0.343 0.149 0.997
White heteroszkedaszticitas teszt
1419.8 0.350 200.626 0.667 743.378 0.407 24.326 0.757
Normalitas teszt

ferdeség 1.109  0.993 0.243 0970 1.048 0.959 0.775 0.679
csiicsossag 72.669  0.000 19.375  0.000 57.184 0.000 5.742 0.057
Jarque-Bera  73.778  0.000 19.618  0.003 58.232 0.000 6.517 0.164

Megjegyzés: A hét- és haromvaltozos modell a Balassa — Samuelson hatést is megragadja.

3.5.2 Dan korona-dollar arfolyam

A dan korona dollararfolyama nem tartozik a leggyakrabban tesztelt arfolyamok k6z¢, de tobb
panelelemzésben is fellelhetd, és altalaban a korai panelelemzést alkalmazo tanulmanyok
iddsorban is tesztelték a panelben Osszegytijtott arfolyamokat. Rapach és Wohar 2002-es és
2004-es cikkében is szerepel ez az arfolyam, amelyet mindkétszer iddsoros technikdkkal is
megbecsiiltek. Rapach ¢és Wohar [2002] méar a valtozok integraltsdgi fokanak tesztelésénél
kudarccal szembesiilt a dan korona-dollar arfolyam esetén. A vizsgalt valtozokat Ng — Perron

egységgyok teszttel tesztelték, mely soran az arfolyam stacionernek bizonyult, ebben az
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esetben pedig nem allhat fenn kointegraci6 a nomindlis arfolyam és a makrogazdasagi
fundamentumok kozott. A pénzkinalatok kiillonbsége elsé fokon integralt folyamatnak
mutatkozott, a jovedelem kiilonbségek tesztje pedig nem adott egyértelmii eredményt. Eves
adatokkal dolgoztak, az 1885 ¢és 1995 kozotti periodust vizsgaltdk meg. 2004-es
tanulmanyukban mar mas adatbazist hasznaltak fel a vizsgalataikhoz, Mark és Sul [2001]
adatbazisat. Ezek negyedéves adatok, melyek az 1973Q1 és 1997Q1 kozotti iddszakot 6lelik
fel. A realjovedelmet ez az adatbazis a termelési indexszel kozelitette, mig a szerzok 2002-es
cikkiikben redl GDP-t hasznaltak a becsléshez. Hatféle iddsoros technikat alkalmaztak: sima
legkisebb négyzetek modszerét (OLS — ordinary least squares), ,teljesen modositott”
legkisebb négyzetek modszerét (FM-OLS — fully modified ordinary least squares)’’,
dinamikus legkisebb négyzetek moddszerét (DOLS)*?, vektor hibakorrekcios modellt
maximum likelihood becsléssel, ,,latszolag szétes6” modellt (SUR — seemingly unrelated
model)*” és elosztott késleltetésti autoregressziv modellt. Ezen kiviil Engle — Granger és
Johansen kointegracios tesztet is futtattak. A szamos tesztelési modszer ellenére iddsoros
technikdval nem sikeriilt bizonyitékot taldlni a monetaris arfolyammodellek mellett a dan
korona-dollar arfolyam esetén. Volt olyan eljards, mely soran talaltak kointegracios
kapcsolatot, de a kointegracids vektor egyiitthatoinak eldjelei nem voltak 0sszhangban az
elméleti feltevésekkel, illetve olyan is eléfordult, hogy az eldjelek helyesek voltak, de a
vizsgalt valtozok nem voltak szignifikdnsak. A mi eredményeink sem mutatnak tal pozitiv
képet. Az arfolyam harom esetben mutat alkalmazkodast, bar a reziduumok mind a négy
esetben stacionerek (A.5. szamu melléklet). Mindkét kétvaltozos esetben alkalmazkodik a
hosszii tdva egyensulyhoz, de a kointegraciés vektorban szerepld kompozit valtozo
egyliitthatojanak eldjele nem a varakozdsoknak megfeleld. Illetve az 1997-ig vizsgalt
otvaltozds esetben is szignifikdns az arfolyam hibakorrekcids egylitthatoja, azaz az egyik
,korlatlan” modell esetén, ahol csak az USA pénzkinalatinak eldjele nem stimmel. Az

eredmények az 7. tablazatban lathatok:

*! Phillips, P. C. — Hansen, B.E. [1990]: Statistical inference in instrumental variables regression with I(1)
processes. Review of Economic Studies, Vol. 57, No. 1, pp. 99—125.

32 Saikkonen, P. [1991]: Asymptotically efficient estimation of cointegrating regressions. Econometric Theory,
Vol. 7, No. 1, pp. 1-21. és Stock, J. H. — Watson, M. H. [1993]: A simple estimator of cointegrating vectors in
higher order integrated systems. Econometrica, Vol. 61, No. 4, pp. 783-820.

3 Mark, N. C. — Ogaki, M. — Sul, D. [2005]: Dynamic seemingly unrelated cointegrating regression. The Review
of Economic Studies, Vol. 72, No. 3, pp. 797-820.
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7. tablazat

Kointegracios vektorok a dan korona dollararfolyamanak esetén

Otvaltozos modell(1)  Otvaltozos modell Kétvaltozds Kétvaltozos
74Q1-12Q4 74Q1-97Q4 modell modell
74Q1-12Q4 74Q1-97Q4
Restrikciok L= -1 L= -1 Lr=-1 L= -1
e 0.751 e -1 e -1 e -l
m, 0.468"" m 0.765 7 0.879™" £ -0.778""
m* -1 m* 1.577°
Vi 2715 Vi -5.419™"
¥ 31307 ¥ 1.022
¢ 13.767°" ¢ 45282
hiba korr. e. -0.022 0.088"" 0.031° 0.043"
AIC -24.802 -25.077 -6.713 -6.721
SBC -21.997 -22.034 -6.437 -6.118

Megjegyzés: 1) fi=[(m; - m;*)-(y: - y;*)]

Az 6tvaltozos esetben az 1974Q1 és 2012Q4 kozotti idészakra vonatkozod becslésnél nem
tudtuk a dan korona-dollar arfolyamra normalni a kointegraciés vektort, mert az gyengén
exogén volt. Azaz, ha eltérés kovetkezik be a hosszi tavl egyensulytol, akkor az arfolyam
nem fog alkalmazkodni. Tehat nem sikeriilt a monetaris modellek feltevéseit igazolni.
Ugyanez a helyzet a hazai pénzkinalattal, szintén nem mutat alkalmazkodast a hosszu tava

egyensulyhoz, igy végiil a kiilfoldi pénzkinalatra normaltuk a kointegracids vektort:
m, =13.767+0.751-¢, +0.468-m,—2.715-y, +3.130- y, . (125)

A kointegracids vektor ebben az esetben sem a monetaris modellek feltevéseit tiikrozi. Az
arfolyam ¢és a kiilfoldi pénzkinalat kozott a monetaris modellek szerint negativ kapcsolatnak
kell lenni: ha a kiilfoldi pénzkinalat nd, akkor az arfolyam felértékelddik (ha az arfolyam a
hazai valuta arat jelzi kiilfoldi valutaban kifejezve). A tobbi valtozoé eldjele elvben jo, de nem
azt szeretnék megtudni, hogy a pénzkinalatra hogyan hatnak a monetaris fundamentumok,
hanem hogy azok az arfolyamot hogyan befolyasoljak. Illetve az arfolyam nem szignifikans
hibakorrekcids egylitthatdja esetén nincs egyensuly, nincs kointegracio. A diagnosztikai
tesztek kedvezd eredményeket mutatnak: a becslés reziduumai nem autokorreldltak, nem
heteroszkedasztikusak, csak a normalitési feltétel sériil (8. tablazat).

Az 1997-ig becsiilt 6tvaltozos specifikacio esetén viszont nem volt akadalya annak, hogy

az arfolyamra normaljuk a kointegracios vektort:
e, =—45282+1.577-m, —5.419-y,. (126)

Hasonloan az eldbbi esethez, szintén egy kointegracios kapcsolatot jelzett a Johansen teszt. A

hazai pénzkinalat és a kiilfoldi realjovedelem nem bizonyult szignifikansnak, a kiilfoldi
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pénzkinalat egylitthatéja pedig nem felel meg a varakozasoknak. Az egyenlet szerint a
kiilfoldi pénzkinalat novekedése a nomindlis arfolyam leértékelddését okozna, pedig ennek
forditva kellene torténni. Ebben az esetben az arfolyam felértékelddne, tehat ennek a
valtozonak az eldjele nem felel meg a varakozasoknak. Viszont a hazai realjovedelem eldjele
megfeleld, mivel a hazai redljovedelem ndvekedésének hatdsara a nominalis arfolyam
felértékelddik, s ezt jelzi a becsiilt kointegracids vektor is. Bar az arfolyam alkalmazkodasi
egyiitthatoja szignifikdns — azaz a valtozok kointegraltak, és hossza tavon létrejon egyensuly
az alkalmazkodas révén —, mivel a vektor eldjelei nem felelnek meg teljes mértékben a
varakozasoknak, ezért ebben az esetben sem talaltunk igazolast a monetaris arfolyammodellek
mellett. A diagnosztika eredményei ugyanolyanok, mint az el6z6 becslés esetén (8. tablazat).
Tehat a korladtlan modell becslési eredményei hasonlitanak a forint-euré arfolyam
eredményeihez, egyik esetben sem taldltunk bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek
mellett.

A kétvaltozos specifikdciok esetén sem kaptunk jobb eredményeket. A maximalisan
lehetséges egy kointegracids vektort mindkét esetben az arfolyamra normaltuk. Sajnos egyik
esetben sem kaptunk pozitiv eldjelii egyiitthatét a fundamentumokra, bar az egyiitthatok
mértéke kozelit a varthoz. Az 1974Q1 és 2012Q4 kozotti idészakra becsiilt kointegracios

vektor:

¢, =—0.879-[ (m,—m))=(3,-¥))]. (127)
¢s az 1997Q4-ig becsiilt:

e, =—0.778:[ (m, —m)) = (3, - ¥,)]. (128)
Az arfolyam mindkét esetben alkalmazkodik, azaz szignifikdns az arfolyam hibakorrekcios
egylitthatoja, de sajnos mindkét specifikacional elméleti szempontok szerint rossz vektorhoz
alkalmazkodik az arfolyam. gy hiaba mutathat6 ki kointegracio, erés tesztelési koncepcioban
ismét nem tudjuk igazolni a monetaris modelleket. A diganosztikai tesztek kicsit jobbak, mint
az el6z6 esetben. Mindkét specifikacié reziduumai autokorrelélatlanok, homoszkedasztikusak
¢s normalis eloszlastak (8. tdbldzat). A korlatozott modellek esetén a forint-eurd jobban

teljesitett, ott a Balassa — Samuelson hatast is megragadd korlatozott specifikacidé pozitiv

eredményt mutatott, legalabbis eldjelek tekintetében.
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8. tablazat

A diagnosztika tesztstatisztikai a dan korona dollararfolyama esetén

Otvaltozos modell  Otvaltozos modell  Kétvaltozos modell  Kétvaltozos modell
1974Q1-2012Q4 1974Q1-1997Q4 1974Q1-2012Q4 1974Q1-1997Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték

Autokorrelacios LM tesztstatisztika
LM stat.(1) 27.749 0.319  29.281 0.252 3.192 0.526 3.508 0.477
LM stat.(2) 23.323 0.559  23.250 0.563 2.849 0.584 5.111 0.276
LM stat.(3) 18.151 0.836 18.063 0.840 7.271 0.122 3.392 0.494
LM stat.(4) 22.995 0.578 32.753 0.137 0.838 0.933 1.583 0.812
LM stat.(5) 27.726 0.321 35.305 0.083 1.699 0.791 5.094 0.278
LM stat.(6) 27.247 0.344  29.633 0.238 4.906 0.297 1.016 0.907
LM stat.(7) 21.396 0.671 12.308 0.984 4.822 0.306 1.733 0.785
LM stat.(8) 22.215 0.623 25.222 0.450 3.533 0.473 3.702 0.448
LM stat.(9) 22.004 0.636  32.996 0.131 5.201 0.267 4.692 0.320
LM stat.(10)  28.168 0.300  24.487 0.491 4.759 0.313 3.628 0.459
LM stat.(11) 24.159 0.510  20.115 0.741 2.263 0.688 3.872 0.424
LM stat.(12)  30.600 0.203 26.973 0.357 1.657 0.799 2.607 0.626
White heteroszkedaszticitas teszt
549.150 0.997 521.830 0.840 14.407 0.977 31.835 0.984
Normalitas teszt

ferdeség 7.830 0.166 2.421 0.788 2.221 0.329 0.445 0.801
csucsossag 17.568 0.004  26.163 0.000 4214 0.122 4.423 0.110
Jarque-Bera  25.398 0.005 28.585 0.002 6.435 0.169 4.868 0.301

3.5.3 Kanadai dollar-amerikai dollar arfolyam

A kanadai dollar-dollararfolyam tesztelésének is valtozdak az eredményei az irodalomban. A
korai vizsgalatok nem voltak tal sikeresek a tekintetben, hogy igazoljak fundamentumok
szerepét a nominalis arfolyam alakitdsdban. Backus [1984], Boothe és Poloz [1988], Marquez
¢s Schinasi [1988] sem tudta igazolni a monetéris arfolyammodellek feltevéseit a kanadai
dollar esetén. Boothe és Poloz [1988] figyelembe vette a pénzkereslet dinamikéjat, Marquez
€s Schinasi [1988] pedig a pénzkinalatok specidlis mérésével probalt eredményt elérni. De
késObb mar a pozitiv eredményt hoz6 tanulmanyok is feltiintek: Choudhry és szerzotarsai
[1991]-nek sikeriilt igazolni a PPP fennallasat az 1950-es és az 1960-as évek legelejére a
kanadai dollararfolyamon, majd Choudhry és Lawler [1997] a monetaris arfolyammodellek
feltevéseit is igazolta ugyanezen az iddszakon. Johansen technikat alkalmaztak, és egy
kointegracios vektort becsiiltek, melynek egyiitthatoi 0sszhangban voltak az irodalommal,
kivéve a kanadai jovedelmet, mert az nem volt szignifikdns. A pénzkindlatokat M1-es
adatokkal, a redljovedelmeket a termelési indexszel, a kamatokat a hosszi lejaratu
allamkotvények kamataival kozelitették. Havi adatokat becsiiltek 1950 oktobere és 1962

majusa kozott. Korlatlan modellt becsiiltek, és nem tudtak elutasitani a nullhipotézist, hogy a
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hazai ¢és a kiilfoldi valtozok egyiitthatdi abszolut értékben azonosak. Eldrejelzéseket egyarant
futtattak, melyek minden vizsgalt horizonton jobban szerepeltek, mint a véletlen bolyongas.
Kouretas [1997] eredményei is alatamasztjak, hogy a monetaris arfolyammodellek képesek
leirni a kanadai dollar dollararfolyamanak hosszu tava viselkedését. 1970 juniusa és 1994
majusa kozott vizsgalta meg a kanadai dollar dollararfolyamat havi adatokon, a
realjovedelmet, mint legtobben, a termelési indexszel kozelitette. Két kointegracios vektor
létezését mutatta ki, — ahogy mi is az egyik otvaltozos specifikacid esetén, bar azokhoz az
arfolyam nem alkalmazkodott — €s szintén egy restrikciok nélkiili (nem feltételezte, hogy a
hazai ¢és kiilfoldi valtozok egylitthatdja ugyanaz), korlatlan modellt becsiilt meg. Késobb
Cushman [2000] Gjravizsgalta Kouretas [1997] eredményeit egy hosszabb adatbazison, de a
becsiilt kointegracids vektor egyiitthatdoi nem voltak Osszhangban az elméleti feltevésekkel,
tehat nem talalt bizonyitékot a monetéris arfolyammodellek mellett. Kouretas-al ellentétben
egy kointegracios vektort mutatott ki, és 1998-ig vizsgalta meg az adatokat. A valtozoi és a
becsiilt modell is hasonldo Kouretas [1997]-hez: a realjovedelmet 6 is az ipari termelési
indexszel kozelitette, és szintén egy restrikciok nélkiili modellt becsiilt. A valtozok kozott
nem talalt mésod fokon integralt folyamatot. Groen [2000] Johansen-féle kointegracios tesztet
alkalmazott, de nem kapott egyértelmli eredményeket. A teszt alapjan nem lehet eldonteni,
hogy van-e kointegraci6 a valtozok kozott, illetve a tesztek szerint egy és két kointegracios
vektor jelenléte is elképzelhetd. Negyedéves adatokat vizsgalt 1973Q1-1994Q4 kozott, a
redljovedelem mérésére a real GDP-t hasznalta. Francis €s szerzdtarsai [2001] havi adatokat
vizsgalt meg 1974 és 1993 kozott, szintén Johansen technika alkalmazasaval, melynek soran
négy kointegracios vektor jelenlétét mutattdk ki. Nekik sikeriilt igazolniuk a monetaris
modelleket. Rapach és Wohar [2002] éves adatokon tesztelte a kanadai dollar
dollararfolyamat 1880 és 1995 kozott. Mar az arfolyam egységgyok tesztjének eredménye
sem volt egyértelmii. Majd a becslések soran altalaban rossz eldjeleket kaptak, és nem voltak
szignifikansak az egyes valtozok. Upudhyaya ¢és Pradhan [2006] negyedéves adatokat vizsgalt
1991 ¢és 1998 kozott. Minden valtozo elsé fokon integraltnak bizonyult a tesztek alapjan, és
elutasitottak, hogy nincs kointegraci6 a valtozok kozott. De a hibakorrekciés modell
becslésekor mar nem jartak sikerrel. Ezzel ellentétben Zhang és szerzétarsai [2007] —nek
sikeriilt kointegraciot kimutatni a nominalis arfolyam €s a makrogazdasagi fundamentumok
kozott, illetve 9 honap és 1 év kozotti idOhorizonton az eldrejelzési eredményeik is
feliilmultak a véletlen bolyongasbol szarmazd eldrejelzési eredményeket. Tobbek kozott a
kanadai dollart is vizsgaltdk. Johansen technikat alkalmaztak negyedéves, szezonalisan

kiigazitott adatokon 1975 és 2004 kozott. Egy korlatlan modellt becsiiltek meg, mely a
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pénzkinalatok és a jovedelmek mellett a kamatokat is tartalmazta. Darvas Zsolt és Schepp
Zoltan [2007a] vizsgalatdban szintén szerepelt a kanadai dollar, melyben hosszll lejarata
hataridés arfolyamokat alkalmaznak az azonnali arfolyam eldrejelzésére. Az eldrejelzések
értékeléséhez az 1990 és 2006 kozotti idoszakot hasznaltak fel, és a kanadai dollar esetén is
jobb eldrejelzéseket kaptak az egyes eldrejelzési idéhorizontokon, mint a véletlen bolyongas
esetén. Mi az Gtvaltozos ,.korlatlan” modellek egyike esetén sem tudtuk igazolni a monetaris
arfolyammodellek empirikus érvényességét, de a kétvaltozos ,.korlatozott” modelleknél sikert
konyvelhettiink el. Az eldjelek megfelelnek az elméleti feltevéseknek, és az egyiitthatok
mértéke is kozelit a varthoz. Igaz az aranyossagi hipotézis nem teljesiil, de ezt nem is
tekintettiik sziikséges kritériumnak a vizsgalt modell igazolasdhoz. Az &tvaltozos
specifikaciok kudarca ellenére a reziduumok mind a négy esetben stacionerek a tesztek szerint

(A.5. szamu melléklet). Az eredmények a 9. tablazatban lathatok:

9. tablazat

Kointegracios vektorok kanadai dollar dollararfolyamanak esetén

Otvaltozos modell Otvaltozds modell Kétvaltozos Kétvaltozos
73Q1-12Q4 73Q1-97Q4 modell modell
73Q1-12Q4 73Q1-97Q4
Restrikcidok Li5=-1prs=-1 =0 Li=-1 Li=-1 Li=-1
L1=0 =0
a;=0a;=0 - - -
as51= 0
e 0.800° 02359 ¢ 0.614° ¢ -1 e -1
m 0 0 m -1 1 0962 f 0.600"
m,* -1 -0.404™  m* 0.856"" ¢ -0.008"" ¢ -0.003
Vi 0 0174 y, 33757 ¢ 2810 ¢ 1.648
¥ 22407 -1 yi¥ 1.064
t 0.028 0.011 t 0.020
c 35.954 14205 ¢ 10.400
hiba korr. e. 0 0 0.006 0.052"" 0.066"
LR stat. 2.152 - - -
p-érték 0.708 - - -
AIC -32.195 -32.678 -10.469 -10.952
SBC -29.859 -30.422 -9.657 -10.284

Megjegyzés: 1) fi=[(m; - m*)-(y: - y;*)]

A kanadai dollar dollararfolyamanal az 1973Q1 és 2012Q4 kozotti idészakra az 6tvaltozos
esetben a Johansen teszt két kointegracios vektort jelzett, igy két egyensulyi mechanizmust
becsiiltiink meg. Mivel az arfolyam mindkét vektor esetén gyengén exogén volt, igy mas
valtozokra kellett normalnunk a vektorokat. A legjobb statisztikai tulajdonsagokkal

rendelkezd identifikacio ugy adddott, hogy az egyik vektort a kiilfoldi pénzkinalatra a masik
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vektort pedig a kiilfoldi redljovedelemre normaltuk. A két kointegracios vektor nem lehet
ugyanaz, nem tiikrozheti ugyanazokat a hatdsokat, ezért restrikciokkal identifikaltuk oket a
2.3 pontban leirtaknak megfelelden. Mivel az arfolyam egyik vektorhoz sem alkalmazkodik,
ezért nem jon létre hosszi tavu egyenstly, igy a monetaris arfolyammodellek ebben az
esetben sem igazolhatok. A mintan becsiilt két kointegracios vektor a kiilfoldi pénzkinalatra

normalva:
m, =35.954+0.800-¢ —2.240-y +0.028-¢, (129)
illetve a kiilfoldi redljovedelemre normalva:

y, =14.205+0.259-¢,—0.404-m +0.174-y, +0.011 1. (130)

A vektorok sem igazan tiikrozik a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. Az elsd
kointegracios vektorban (129) egyik valtozd eldjele sem felel meg a varakozasoknak, a
masodik vektor esetén (130) pedig a kiilfoldi pénzkinalat eldjele hibazik, bar a két vektor nem
értelmezhetd egymadstol teljesen fiiggetleniil. A diagnosztikai eredmények olyanok, mint a
legtobb esetben, a reziduumok nem autokorrelaltak, nem heteroszkedasztikusak, de nem is
normalis eloszlastuak (10. tablazat).

1973Q1 ¢és 1997Q4 kozotti idészakra az Gtvaltozos modellnél a Johansen teszt egy
kointegracios kapcsolatot jelzett. Az arfolyam ebben az esetben is gyengén exogénnak

bizonyult, igy a hazai pénzkinalatra normaltuk a kointegracids vektort:
m, =10.400+0.614-¢,+0.856-m —3.375-y, +0.020-¢. (131)

A kiilfoldi redljovedelem nem lett szignifikans, illetve a hazai redljévedelem egyiitthatojanak
eldjele eltér a varttol. A hazai redljovedelem novekedése felértékelddést okoz az arfolyamban,
ezért negativ eldjelet varunk erre a valtozora az arfolyamra kifejezett egyenletben. A hazai
pénzkinalatra rendezve az egyenletet az egyiitthatonak pozitivnak kellene lennie, de ennek az
ellenkezdje szerepel a megbecsiilt mechanizmusban. A kiilfoldi pénzkinalat és az arfolyam
egylitthatdja megfelel a varakozasoknak. A nem megfeleld eldjelii valtozokat tartalmazo
kointegracios vektor, és az arfolyam alkalmazkodasanak hidnya miatt sem detektalhatok a
monetaris arfolyammodellek hatasai. A diagnosztikai eredmények kifejezetten jok, az
autokorrelalatlansag és a homoszkedaszticitas mellett a normalis eloszlas feltételét is teljesitik
a reziduumok. A korlatlan modellek eredményei ismét hasonléak a forint-eurd arfolyam
eredményeihez, nem igazoljdk a monetaris arfolyammodellek 4ltal feltételezett hatasokat.

A fenti esetekkel ellentétben a kétvaltozés modellt 2012Q4-ig becsiilve kifejezetten

kedvezd eredményeket kaptunk. A fundamentumokbol képzett ,kompozit” valtozd
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egylitthatojanak eldjele megfelel az elméleti feltevéseknek, és a mértéke is nagyon kozel van

a varthoz az arfolyamra normalt kointegracids vektorban:
¢, =2.810+0.962-[ (m,—m)~(y,— /) |-0.008-¢. (132)

Az arfolyam alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz, tehat kimutathat6 a kointegracio a
nominalis arfolyam és monetaris makro-fundamentumok kozott, még akkor is, ha a hossza
tava egyensulyi arfolyamban negativ trend, azaz felértékelddési tendencia figyelheté meg.
Mivel olyan kointegralt VAR modellt becsiiltiink, melyben az arfolyam alkalmazkodik a
hosszu tavi egyenstlyhoz, amely a monetaris arfolyammodellek altal feltételezett hatdsokat
ragadja meg, ezért ebben az esetben igazoltnak tekintjiik ezeket a modelleket. A
reziduumokra vonatkoz6 diagnosztikai eredmények mind a harom feltételt teljesitik (10.
tablazat).

A kétvaltozos modellt 1997Q1-ig becsiilve szintén kedvezd eredményeket kaptunk. A

fundamentumok eldjele pozitiv, az arfolyam pedig alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz:
¢, =1.648+0.600-| (m,—m) = (y,— ) | -0.003 . (133)

Bar a fundamentumok egyiitthatojanak értéke kicsit csokkent, de ez még igy is a jo
eredmények koz¢ sorolhatd. A negativ trend ebben az esetben is megfigyelhetd a hossza tava
arfolyamban, de ettdl még kimutathatd a kointegracié a vizsgalt valtozok kozott. Ebben az
esetben is elmondhatjuk, hogy a kanadai dollar dollararfolyamédnak hosszl tava viselkedése
magyarazhat6 a monetaris arfolyammodellek feltevéseivel. A diagnosztikai eredmények ismét
teljesitik mind a harom feltételt (10. tablazat). A kanadai dollar korlatozott modelljeinek
eredményei hasonloan pozitivak, mint a forint eurd arfolyaméanak Balassa — Samuelson hatést

is megragado korlatozott modelljének eredménye.
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10. tablazat

A diagnosztika tesztstatisztikai a kanadai dollar dollararfolyama esetén

Otvaltozos modell  Otvaltozos modell  Kétvaltozos modell  Kétvaltozos modell
1973Q1-2012Q4  1973Q1-1997Q4  1973Q1-2012Q4  1973Q1-1997Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték

Autokorrelacios LM tesztstatisztika
LM stat.(1) 26.099 0.402  28.882 0.269 0.406 0.982 2.511 0.643
LM stat.(2) 27.700 0.322 16.754 0.891 5.017 0.286 6.929 0.140
LM stat.(3) 34.942 0.089  27.655 0.324 3.306 0.508 2.624 0.623
LM stat.(4) 30.158 0.218  23.536 0.546 0.541 0.969 7.105 0.131
LM stat.(5) 20.889 0.699 24222 0.507 3.920 0.417 4.365 0.359
LM stat.(6) 37.637 0.050  33.240 0.125 5.935 0.204 8.667 0.070
LM stat.(7) 32.483 0.145 22411 0.612 1.152 0.886 3.833 0.429
LM stat.(8) 26.117 0.401 24311 0.502 6.996 0.136 5.639 0.228
LM stat.(9) 24.697 0.480  23.305 0.560 0.712 0.950 2.983 0.561
LM stat.(10)  26.040 0.406 17.761 0.852 3.604 0.462 6.114 0.191
LM stat.(11) 18.151 0.836  20.365 0.727 2.051 0.726 0.827 0.935
LM stat.(12) 22.773 0.591 20.540 0.718 4.407 0.354 3.382 0.496
White heteroszkedaszticitas teszt
459.175 0.948 399.967 0.561 78.087 0.866 50.026 0.512
Normalitas teszt

ferdeség 13.437 0.020 0.857 0.973 0.216 0.897 0.454 0.797
csucsossag 29.918 0.000 13.580 0.019 5.218 0.074 2.411 0.300
Jarque-Bera  43.355 0.000 14.437 0.154 5.435 0.246 2.865 0.581

3.54 Jen-dollar arfolyam

A jen-dollar, illetve a dollar-jen arfolyamot gyakran teszteli az irodalom, de az eredmények
altalaban vegyesek. Meese ¢és Rogoff 1983-as tanulmédnya elsOsorban a monetaris
arfolyammodellek eldrejelzésének képességét tesztelte, de mintan beliili becsléseket is
végeztek. A vizsgalt arfolyamok kozott a jen-dollar arfolyam is szerepel. A szerzok a becslés
eredményeivel elégedettek voltak, nem ugy a modellek eldrejelzd képességével. Hatféle
technikat, koztik VAR modelleket is alkalmaztak havi adatokon 1973 marciusatol 1981
juniusdig. Frankel [1984] ezzel szemben iddsoros technikat alkalmazva nem kapott az
elmélettel 6sszhangban 1év6 egylitthatokat a jen-dollar arfolyam becslése soran, havi adatokon
1974 ¢és 1981 kozott. Groen [2000] nemcsak panelben tesztelte a nomindlis arfolyamokat,
hanem iddsorban is az 1973Q1-1994Q4 kozotti periddusban. A Johansen-féle kointegracios
teszt a jen-dollar arfolyam esetén elég bizonytalan képet mutatott, az eredmények alapjan nem
lehetett eldonteni, hogy van kointegracio a valtozok kozott vagy nincs. Ezzel ellentétben Dutt
¢s Ghosh [2000]-nek sikeriilt kimutatnia a kointegraciot a nominalis arfolyam és a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok kozott. Szintén Johansen technikat alkalmaztak, s egy

kointegracios vektort becsiiltek meg havi adatokon. Fix (1959M1-1972M12) és rugalmas
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arfolyamrendszer (1973M1-1996M12) alatt egyarant vizsgaltdk a jen-dollar arfolyamot, és
mindkét rezsim alatt igazoltdk a monetaris modelleket. Caporale és Pittis [2001] is sikert
konyvelhetett el a jen dollararfolyamédnak vizsgélata soran. Negyedéves adatokat becsiiltek
1975Q1 és 1997Q1 kozott, s egy korlatlan modellt specifikaltak (a valtozok a pénzkinalat, a
jovedelem és a hossza tava kamat). VAR modellt és FM-OLS-t is futtattak, mindkét esetben
talaltak bizonyitékot amellett, hogy a monetaris fundamentumok hosszu tdvon befolyasoljak a
nominalis arfolyamot a jen esetén. Ok is egy kointegracids vektor jelenlétét mutattak ki. De
tovabbra is sziilettek negativ képet festd tanulmanyok a jen vizsgalata tekintetében. Juselius €s
MacDonald [2004] elsésorban a PPP ¢s a fedezetlen kamatparitas fennalldsat vizsgalta a jen
dollararfolyamra, és arra a kovetkeztetésre jutottak, hogy inkabb a devizapiaci szerepldk
viselkedése fontos az arfolyam meghatarozasaban, mint az arupiaci szereplok viselkedése.
Cheung ¢s tarsai [2005] eldrejelzéssel tesztelte a monetaris modelleket — Meese és Rogoff
[1983]-hoz hasonloan —, és a jen-dollar arfolyamot is vizsgalta. Az eredmények alapjan
hosszu tavon, hibakorrekcids eljarast alkalmazva néhany esetben a modellek jobban
teljesitettek, mint a véletlen bolyongéas. Upudhyaya és Pradhan [2006] tobbek kozott a japan
jen dollararfolyamat is vizsgalta 1991Q1 és 1998Q4 kozott, negyedéves adatokon. Ok csak
gyenge koncepcioban tudtadk igazolni a monetaris modellek érvényesiilését a vizsgalt
arfolyamok esetén. A tesztelt valtozok elsé fokon integraltak voltak, és nem tudtak elutasitani,
hogy nincs kointegracio a valtozok kozott. De a hibakorrekciés modellek becslésénél mar
nem jartak sikerrel. Zhang ¢és szerzOtarsai [2007] vizsgalata is kiterjedt a jen
dollararfolyamara. Az eredmények hasonloak a kanadai dollar eredményeihez: 1975Q1 és
2004Q4 kozott sikeriilt Johansen technikéaval kimutatni a kointegraciot a valtozok kozott, és a
VEC alapu elérejelzések elsésorban a 9 és 12 honapos id6horizonton multak feliil a véletlen
bolyongasbol szarmazd eldrejelzéseket. Darvas Zsolt és Schepp Zoltan [2007a]
tanulmanyaban a jen dollar arfolyamra is készitett elérejelzéseket. A jen dollararfolyama
esetén is jobb eldrejelzéseket kaptak az egyes eldrejelzési id6horizontokon, mint a véletlen
bolyongas esetén. Chinn és Moore [2011] az alap monetaris modelleken kiviil egy modositott,
,hibrid” monetaris modellt is vizsgalt. Havi frekvencian végeztek becslést, 1999. januartol
2007. januarig. A mintan beliili becslés mellett elérejelzéseket is készitettek. A Johansen teszt
ebben az esetben is egy kointegracios vektort jelzett a jen dollararfolyaménak esetén, de az
eredmények egyik modellnél sem voltak 6sszhangban az elméleti varakozasokkal. Hunter és
Ali [2013] szintén becsiilt egy modositott modellt az alap monetaris modellek mellett. A
realkamat-kiilonbségek modelljét becsiilték meg 1980Q1 és 2009Q4 kozott. Johansen
technikat alkalmaztak, és VAR modellt futtattak. Csak a modositott modellnél értek el sikert,
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az alap realkamat-kiilonbségek modellje esetén az arfolyam gyengén exogénnak bizonyult. Mi
a jen-dollar arfolyam esetén is két specifikaciot becsiiltiink meg két idészakra. Az 6tvaltozos
modellek egyikénél két kointegracios vektort mutatott a Johansen teszt, a tobbi esetben egy
kointegracios vektort becsiiltiink. A kétvektoros esetben csak az egyik vektorhoz
alkalmazkodik az arfolyam, ezen kiviil minden mas esetben szignifikans lett a hibakorrekcios
egyiitthatd, de csak a kétvaltozos esetekben kaptunk az elméleti varakozasoknak megfeleld
egyiitthatokat. De ezekben az estekben nem csak az egyiitthatok eldjele megfeleld, a mértékiik
is nagyon kozel van a varthoz. A reziduumok mind a négy esetben stacionerek a tesztek
szerint (A.5. szamu melléklet), ami kointegracidra utalhat, igaz a 2012-ig tarté otvaltozos
becslés ezt nem tamasztja ald maradéktalanul. A jen-dollar 4arfolyam esetén becsiilt
kointegracios vektorok, az egyik Otvaltozos specifikacio estén tett megkdtések és LR teszt,

lletve az informaciods kritériumok a 11. tablazatban talalhatok:

11. tdblazat

Kointegracios vektorok a japan jen dollararfolyamanak esetén

Otvaltozds modell Otvaltozds modell Kétvaltozos Kétvaltozos
80Q1-12Q4 80Q1-97Q4 modell modell
80Q1-12Q4 80Q1-97Q4
Restrikcidok Lii=-1p=-1p15=0 Lri=-1 Li=-1 Li=-1
Li15=0 =0
02=00a;=0a,=0 - - -
a 42— 0

e -1 -11.03277 ¢ -1 e -1 e -1

m 2,047 0 m 1.941° 1 0925 f 1.016

m,* 0 -1 m,* -1.904

¥y 3367 29234y, 1.220"

¥ 0 -30.004™" y,x -3.049™

c 59.866 81.734
hiba korr. e. 0.064™" 0 0.040" 0.020" 0.0317
LR stat. 5.017 - - -
p-érték 0.414 - - -
AIC -31.748 -32.168 -8.781 -8.715
SBC -29.873 -30.402 -7.831 -8.329

Megjegyzés: 1) fi= [(m, - m*)-(y: - ,*)]

A jen-dollar arfolyam 1980Q1 ¢és 2012Q4 kozotti idoszak otvaltozoés modelljénél a
Johansen teszt a kanadai esethez hasonléan szintén két kointegracios vektort jelzett. Az
arfolyam csak az els6 vektorhoz alkalmazkodik a mésodik vektorhoz nem, a hazai pénzkinalat
pedig gyengén exogén, azaz egyik vektorhoz sem alkalmazkodik. Igy az elsé vektort az

arfolyamra a masodik vektort a kiilfoldi pénzkinalatra normaltuk. A  vektorok
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identifikalasahoz pedig a 2.3 pontban leirtak alapjan restrikciokat tettiink. A becsiilt két
kointegracios vektor:

e, =59.866—2.047-m, +3.367-y, (134)

és m, =81.734—11.032-¢,+29.234-y, —30.004 -y . (135)

Az els6é vektornal (134) egyik valtozo eldjele sem felel meg a varakozasoknak, a masodik
vektornal (135) pedig a redljovedelmek egyiitthatdoi nem jok, bar ismét meg kell jegyezni,
hogy a két vektor nem értelmezhetd egymastol teljesen fiiggetleniil. A hazai pénzkinalatra
pozitiv egyiitthatét varunk, mert annak novekedése leértékelddést okoz az arfolyamban. A
hazai realjovedelem esetén pedig negativ eldjeliinek kellene lennie az egyiitthatonak, mivel a
hazai realjovedelem novekedése felértékelddést okoz az arfolyamban. A kiilfoldi
redljovedelem esetén épp pont forditott a helyzet. Ha az egyenlet a kiilfoldi pénzkinalatra van
rendezve, akkor is ezeket az eldjeleket varjuk a realjovedelmek esetén. Mivel a kointegracios
vektorok nem a monetéris arfolyammodellek hatasait tiikrozik, ezért ebben az esetben nem
mondhato el, hogy a jen-dollar arfolyam hossza tavu viselkedése magyardzhatdé a monetaris
arfolyammodellekkel. A diagnosztikai eredmények olyanok, mint a legtobb esetben, a
reziduumok autokorrelalatlanok, homoszkedasztikusak, de nem normalis eloszlastiak (12.
tablazat).

Az Otvaltozés sepcifikaciot 1997Q4-ig  becsiilve sem kaptunk sokkal masabb
eredményeket. A Johansen teszt egy egyensulyi kapcsolatot jelzett, melyet az arfolyamra
normaltunk:

e, =1.941-m +1.220-y,—3.049-y. . (136)
A hazai pénzkinalat egyiitthatoja a varakozasoknak megfeleld, pozitiv, de a redljovedelmek
egyiitthatdja ismét nem jo. A hazai és a kiilfoldi realjovedelem egyiitthatdja is ellentétes az
elmélet altal vart eldjellel. Bar az arfolyam alkalmazkodéast mutat a megbecsiilt egyensulyi
kapcsolathoz, igy a valtozok kointegraltnak tekinthetok, de a kointegracios vektor eldjelei
nem tiikrozik a monetaris arfolyammodellek varakozasait. fgy erés tesztelési koncepcioban
ebben az esetben sem tudtuk igazolni a monetdris arfolyammodellek feltevéseit. A
diagnosztika eredményei jobbak az el6z0 becsléshez képest, a reziduumok a normalitasi
feltételt is teljesitik a masik két feltétel mellett (12. tablazat).

A kétvaltozos specifikaciok mindkét id6szakra sikeres eredményeket hoztak. Az arfolyam
alkalmazkodasi paramétere mindkét esetben szignifikansan negativ (az arfolyam minusz
egyre vald normaldsa esetén pozitiv), ¢és mindkét becsiilt vektor a monetaris

arfolyammodellek varakozasait tiikkrozi. A 2012Q1-i1g becsiilt kointegracios vektor:
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e, =0.925-[ (m,—m))—(y,— ¥ |, (137)
az 1997Q4-ig becsiilt kointegracios vektor:

e, =1.016-| (m,—m))=(y,-¥,)]. (138)
A fundamentumok egyiitthatojanak eldjele mindkét esetben pozitiv, és a mértékiik is kdzel
van a vart +l-es értékhez. Igy beazonosithatok a vart hatisok: a hazai pénzkinalat és a
kiilfoldi reédljovedelem novekedésének hatasara az arfolyam leértékelddik, a kiilfoldi
pénzkinalat és a hazai redljovedelem noOvekedésének hatdsara pedig felértékelodik az
arfolyam. Ezekben az esetekben elmondhatjuk, hogy a jen-dollar arfolyam hosszii tava
viselkedése magyardzhatd a monetaris arfolyammodellek feltevéseivel. A diagnosztikai
eredmények a megszokottak, a 2012-ig becsiilt modell reziduumai teljesitik az
autokorrelalatlansagot és a homoszkedaszticitast, a 1997Q4-ig becsiilt modell reziduumai
pedig ezen a két feltételen kiviil a normalitast is teljesitik (12. tablazat). Az eredmények
ezekben az esetekben is hasonloak a forint eredményekhez, a korlatozott modellek esetén

kedvez6 eredményekre jutottunk, a korlatlan modellek esetén viszont kedvezdtlenekre.

12. tablazat

A diagnosztika tesztstatisztikai a japan jen dollararfolyama esetén

Otvaltozos modell  Otvaltozos modell  Kétvaltozos modell  Kétvaltozos modell
1980Q1-2012Q4  1980Q1-1997Q4  1980Q1-2012Q4  1980Q1-1997Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték

Autokorrelacios LM tesztstatisztika
LM stat.(1) 36.894 0.059 22.671 0.597 1.309 0.860 1.777 0.777
LM stat.(2) 28.532 0.284 17.969 0.844 2.209 0.698 7.710 0.103
LM stat.(3) 34.029 0.107  32.654 0.140 0.958 0.916 4.798 0.309
LM stat.(4) 22.999 0.578  27.930 0.311 3.005 0.557 7.536 0.110
LM stat.(5) 24.466 0.493  26.661 0.373 1.584 0.812 0.935 0.919
LM stat.(6) 30.097 0.221 25.338 0.444 1.025 0.906 4.230 0.376
LM stat.(7) 20.276 0.732 17.805 0.851 0.352 0.986 1.065 0.899
LM stat.(8) 23.820 0.530 17.362 0.868 4.925 0.295 3.751 0.441
LM stat.(9) 22.003 0.636  27.303 0.341 1.219 0.875 2.327 0.676
LM stat.(10) 25.634 0.427 18.653 0.813 4.431 0.351 6.194 0.185
LM stat.(11) 16.492 0.899  20.455 0.723 3.508 0.477 3.196 0.526
LM stat.(12) 27.112 0.350 17.850 0.849 0.638 0.959 0.666 0.955
White heteroszkedaszticitas teszt
296.388 0.767 178.291  0.999 73.854 0.972 18.427 0.782
Normalitas teszt

ferdeség 19.785  0.001 3.117 0.682 10.367 0.006 0.026 0.987
csucsossag 95.034  0.000 11.502 0.042 0.785 0.675 2.034 0.362
Jarque-Bera 114.819  0.000 14.620 0.147 11.152 0.025 2.060 0.725
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3.6 Konkluzio az idosoros eredmények alapjan

A nominalis arfolyam ¢és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok ko6zotti hossza tava
egyensulyi kapcsolat a monetaris arfolyammodellekkel irhatd le. A monetaris
arfolyammodellek fontos elméleti megkdzelitései az arfolyam meghatarozdsanak hosszu
tavon, ennek ellenére empirikus igazolasuk nem til meggy6z0. A korai idésoros tesztelések
tobbségének nem sikeriilt igazolnia a modellt empirikusan. Ennek egyik oka az egységgydk és
kointegracios tesztek alacsony ereje. A tesztek ereje két moédon ndvelhetd: panelbe rendezziik
az adatokat, és egyidejiileg tobb iddsort vizsgalunk; vagy még hosszabb adatsorokat
teszteliink. Mi ebben a fejezetben a masodik modszerrel probaltunk empirikus igazolast
nyerni a monetdris modellek redukalt formaja mellett néhdny OECD orszag
devizaarfolyamanak esetén.

A dan korona, a kanadai dollar és a jen dollararfolyamait vizsgaltuk meg negyedéves
bontasban a lebegtetés id6szaka alatt kétféle specifikacioban (6tvaltozds, kétvaltozos modell),
két 1doszakra: 1997-ig és 2012-ig. Emellett Osszehasonlitasként kozoltik a forint-eurd
arfolyam eredményeit is, szintén két specifikacid esetén. A valtozok integraltsagi fokanak
tesztelését kovetden Engle — Granger teszttel és Johansen teszttel vizsgaltuk meg, hogy
kointegraltak-e a valtozoink, azaz gyenge koncepcioban teszteltik a monetaris
arfolyammodelleket. Az Engle — Granger tesztet csak a kétvaltozds esetre futtattuk le, de
mindkét idészakra. A dan koronandl és a kanadai dollarnal az eredmények bizonytalanok, de
inkabb a kointegraci6 hidnyat jelzik, a jen dollar arfolyam esetén pedig egyértelmiien nem
mutat az Engle — Granger teszt kointegracidt. A forintnal a kétvaltozos specifikacional van
es¢ly a kointegraciora, viszont a haromvaltozds specifikacid szintén a kointegracio hianyat
jelzi. A Johansen teszt eredmények viszonylag 0sszhangban vannak az Engle — Granger teszt
eredményekkel, a legtobb kétvaltozos specifikacid esetén nem jelzett kointegraciot (kivéve a
kanadai dollart és a forintot) a teszt, viszont valamennyi 6tvaltozos specifikacional kimutatta a
hosszu tavu egyensulyi kapcsolat 1étezését a vizsgalt valtozok kozott. Ez alapjan a kovetkezd

tézis fogalmazhaté meg:

1. Tézis: A forint-eurd, a dan korona-, a kanadai dollar és a jen dollardrfolyamai gyenge
tesztelési koncepcioban bizonyos specifikaciok esetén empirikusan igazoljak, hogy létezik
hosszu tavu egyensulyi kapcsolat a vizsgalt monetaris makrogazdasagi fundamentumok
(nomindlis pénzkinalat, redljovedelem) és a nomindlis arfolyam kozott. Ez a vizsgalt mintdkon

elsosorban a korlatlan, 6tvaltozos specifikaciok esetén mutathato ki, kivétel ez alol a forint-
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euro arfolyam, melynél ez a hosszu tavu kapcsolat a korlatozott specifikacioknal is

egyértelmiien kimutathato.

A kointegralt VAR modellek — ez egyfajta erds koncepcidban torténd tesztelése a
modelleknek — eredményei specifikacionként és arfolyamonként is eltérdek. Erdekes, hogy
pont azokndl a specifikdciokndl nem értiink el pozitiv eredményeket, amelyeknél a tesztek
kimutattak a kointegracid jelenlétét. A korlatlan specifikaciok becslésénél egy esetben sem
igazolhatok a monetaris arfolyammodellek feltevései, de a korlatozott specifikaciok esetén — a
dan korona dollararfolyamanak kivételével — igazolhatok az elméleti feltevések. A forint-euro
arfolyamrél ugyanez mondhaté el, de csak annal a specifikdciondl, melynél a Balassa —
Samuelson hatdst a modellbe foglaltuk. A legjobb eredményeket a jen-dollar arfolyamra
kaptuk. A kointegralt VAR modellek eredményei alapjan a kovetkezd tézis fogalmazhatd

meg:

2. Tézis: A forint-eurd, a kanadai dollar és a jen dollardarfolyamai erds tesztelési
koncepcioban a korlatozott (kétvaltozos) specifikacio esetén empirikusan bizonyitjak, hogy a
vizsgalt monetaris makrogazdasagi fundamentumok (nominalis pénzkindlat, realjovedelem) a
monetadris arfolyammodellek feltevéseivel osszhangban befolyasoljdk a nominalis darfolyam
hosszu tavu viselkedését. Ez nem mondhato el a dan korona dollararfolyamardl, illetve a
forint-euro arfolyam esetén csak a Balassa — Samuelson hatas figyelembevételével nyer

igazolast a fenti allitas.

Az id6soros vizsgalatok eredményei tobbek kozott dsszhangban vannak Darvas és Schepp
[2007b] (forint-eurd arfolyam esetén), Rapach ¢és Wohar [2004] (a dan korona
dollararfolyama esetén), Zhang és szerzotarasai [2007] (kanadai dollar dollararfolyama
esetén) és Dutt és Gosh [2000] (a jen dollararfolyama esetén) eredményeivel.

gy elmondhaté, hogy bizonyos specifikaciok esetén minden &rfolyamnal talaltunk
empirikus igazolast arra, hogy a monetaris makrogazdasagi fundamentumok fontos szerepet

jatszanak a vizsgalt arfolyamok hosszu tavu viselkedésének alakitasaban.
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4 A MONETARIS ARFOLYAMMODELLEK TESZTELESE PANELBEN **

Ebben a fejezetben tobbek kozott Rapach és Wohar [2002] altal javasolt masik mddszerrel
probaljuk igazolni a monetaris arfolyammodellek empirikus érvényességét, azaz panelbe
rendezett adatokat teszteliink, illetve becsliink meg. A modellt gyenge és erds koncepcidoban
egyarant vizsgaljuk, igy a panelben szerepld idésorok integraltsaganak tesztelését kovetden
panel kointegracios tesztekkel és kointegralt panelbecsléssel vizsgaljuk meg 14 OECD-orszag
¢s az eurdzOna valutdjanak dollararfolyamat. Az adathidny miatt hat kiilonb6z6 panelt
allitottunk 0Ossze, melyek eltérnek a vizsgalt iddintervallum hosszaban és a vizsgalt

valutaparok szamaban.

4.1 Modszer

A tesztelési stratégia és a tesztelés menete nagyon hasonl6 az idésoroknal kovetett eljarashoz.
Ezeket Osszefoglaljuk, s roviden bemutatjuk a tesztelés soran alkalmazott panelbecslési

eljarasokat.

4.1.1 Tesztelési stratégia®

Tovébbra is a monetaris arfolyammodellek redukalt formdjat teszteljiik, de harom specifikécio
esetén: két korlatozott és egy korlatlan modellspecifikaciot vizsgalunk. A kétvaltozos
specifikaci6 egyetlen valtozoként kezeli a fundamentumokat, Rapach és Wohar [2002]

tanulmanya alapjan:

e, = Byt Al (m,=m) = (v, =y | +u,. (139)
ahol e, az i-edik orszag nominalis arfolyamanak logaritmusa a ¢-edik idépontban, m, az i-
edik orszag pénzkindlatanak logaritmusa a ¢-edik idOpontban, y, az i-edik orszag
realjovedelmének logaritmusa a ¢-edik id6pontban, u, pedig fehér zaj folyamat. A csillag

tovabbra is a kiilfoldi orszagot jeldli, mely minden esetben az Egyesiilt Allamok, igy csak ¢

indexszel rendelkeznek a kiilf6ldi orszag valtozoi. Az elméleti feltevések alapjan f,-re plusz

egyet varunk ( B, = +1). Ekkor a megbecsiilendd panel hibakorrekciés modell a kovetkezd:

* A 4. fejezet szamos része Szabod [2014, 2015b] tanulméanyéanak sz6 szerinti idézésén alapszik.
3% Szabo [2014] alapjan.
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Aeit = IBO + y(eit—l - alfit—t) + IBIAfit +u,, (140)
ahol f, = [(ml., -m)—(y,—y, )] , y az alkalmazkodési paraméter (hibakorrekcios
egylitthato), ¢, jeldli a fundamentumok hosszl tdvu hatasat a nominalis arfolyamra, S, pedig

a rovid tavu hatasokat jeloli.
Az irodalomban a legtdbbet tesztelt korlatozott specifikacio a haromvaltozés modell:
e, = Py + B (my, —m))+ (v, =y, + . (141)
A restrikcié a hazai és a kilfoldi valtozok egyiitthatojanak egyenlésége. A pénzkinalat

kiilonbségeinek egyiitthatojara plusz egyet ( S, = +1), a realjovedelmek kiilonbségére minusz

egyet ( 5, =—1) varunk. A haromvaltozos specifikacid panel hibakorrekcios megfeleldje:
Ae, =, +y(e, - am, . — azyd,it—l) + IBlAmd,it + ﬂszd,it +u,, (142)

ahol m, , =(m,—m;) és y,, =y, —»).

A harmadik specifikdci6 pedig egy korlatlan modell, amely eltekint az eddigi
restrikcioktdl, azaz nem feltételezziik, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozok ugyanolyan
mértékben befolyasoljdk a nominalis arfolyamot:

e, =B, +Bm, +Bm + By, + By +u,. (143)
Ezen specifikaci6 esetén nemcsak az ardnyossagi hipotézis (a pénzkinalatok ¢és a
redljovedelmek egyiitthatoja is egységnyi), de a szimmetria hipotézise (a hazai és a kiilfoldi
valtoz6 ugyanolyan mértékben befolydsolja a nominalis arfolyamot, azaz szimmetrikusak az
egyiitthatok) is tesztelhetd. Az otvaltozos specifikdcionak megfelelé panel hibakorrekcios

modell:

it;l - azmz*—l - a3yit*—l - a4yz*—1) + (144)
+BAm, + B,Am, + BAy, + BAy, tu,.

Ae, = p,+y(e, , —am

A monetéris arfolyammodellek egyik alap épitdkdve a vasarloerd-paritas. Ezért a
panelvizsgalatok esetén a vasarloerd-parités teljesiilését is megvizsgaljuk a rendelkezésiinkre
all6 mintdkon, mivel az esetleges negativ eredményeket okozhatja a PPP instabilitdsa is. A

tesztelt empirikus modell a kdvetkezo:

e, =B, +pBp,+ b +u,, (145)
ahol p, az i-edik orszag éarszinvonaldnak logaritmusa a t-edik idépontban, p. pedig az
USA arszinvonaldnak logaritmusa a ¢-edik id6pontban, mig u, fehér zaj folyamat. A PPP

erds valtozata megkivanja, hogy B =1 és B, =—1 legyen, azaz feltételezi az egységnyi
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arrugalmassagot mind a hazai, mind a kiilfoldi arindex esetén, tehat egyfajta szimmetria all
fenn. De esetiinkben a PPP igazolasahoz megelégsziink azzal, ha a becsiilt egyiitthatok
elojelei megfelelnek az elméleti feltevéseknek, és a mértékiik kozeliti a vartat; illetve a PPP
gyenge koncepcidban torténd tesztelése esetén a kointegracid jelenlétével. A PPP-re becsiilt

panel hibakorrekcios modell:

Ae, =B+ pe,  —ap, - azpz*—l) +B,Ap, + ﬂsAp: +u,. (146)

4.1.2 A tesztelés menete’®

A nominalis arfolyam ¢és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok ko6zotti hossza tava
egyensulyi kapcsolat a valtozok kozotti kointegracid kimutatdsaval igazolhato. De ahogy azt
mar az iddsorokndl is lathattuk, a kointegraci6 csak nemstacioner valtozok kozott
értelmezhetd, ezért meg kell vizsgalni a valtozdink integraltsaganak fokat. Mivel az
egyseéggyok tesztek altalaban nagyon érzékenyek, ezért az eredmények robusztussaganak
ellenérzésére tobb tesztet is alkalmaztunk: Im, Pesaran, Shin (IPS), Fisher-ADF, Fisher-PP és
Hadri tesztet (Im et al. [2003], Maddala — Wu [1999], Hadri [2000]). A Hadri teszt az
egyediili, amelynek nullhipotézise a stacionaritas (alternativ hipotézise, hogy néhany egyed a
panelben egységgyokot tartalmaz), a mésik harom teszt panel egységgyok teszt. Az IPS ¢-
statisztika az atlaga az egyedi ADF teszteknek, a nullhipotézise, hogy minden egyes iddsor a
panelben egységgyokot tartalmaz, az alternativ hipotézis, hogy csak néhany idésor — azaz
nem mindegyik — tartalmaz egységgyokot (Im et al. [2003]). A Fisher-féle tesztek
kombinaljak az i-edik keresztmetszeti egységre vonatkozo egységgyok tesztek p-értékeit, igy
tesztelik, van-e egységgyok a paneladatokban. Nullhipotézisiik szintén az egységgyok
feltételezése az idésorokban (Maddala — Wu [1999], Baltagi [2008]). Az IPS tesztnél és a
Fisher-ADF tesztnél a segéd regresszidban 1évo késleltetések szamat automatikus modszerrel,
Schwarz informacios kritérium alapjan hataroztuk meg, a Fisher-PP és a Hadri tesztnél pedig
Bartlett kernelt alkalmaztunk a lehetséges autokorrelacié korrigalasara. Valamennyi
modellezési lehetdséget megvizsgaltuk [a) az idésorok egyedi tengelymetszetet tartalmaznak;
b) egyedi tengelymetszetet és trendet is tartalmaznak; c) egyiket sem tartalmazzak] annak
érdekében, hogy lassuk, mennyire robusztusak az eredmények. A tesztek kivalasztasat azok
feltételei befolyasoltak. A tesztek egy csoportja azonos autoregressziv struktarat feltételez az
egyes keresztmetszeti egyedek esetén, ami a valosagtol elég tavol allo feltételezés. Az

altalunk valasztott tesztek ezt nem feltételezik, megengedik az idésorok eltérd autoregressziv

36 Részben Szabo [2014] és Szabo [2015b] alapjan.
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struktardjat, kivéve a Hadri tesztet (de jelenleg csak ez az egy szoftvercsomagok altal
tdmogatott panel stacionarités teszt all rendelkezésre).

A monetéris modellek gyenge koncepcidban torténd tesztelése, ha csak a valtozok kdzotti
kointegraciot vizsgaljuk meg. Ha a kointegracié kimutathat6 a vizsgalt valtozok kozott, akkor
gyenge értelemben igazoltnak tekintjiik a monetaris arfolyammodelleket, ellenkezd esetben
nem tudjuk igazolni azok empirikus érvényességét. Tovabba, ha kointegralt panelbecslési
eljarasokat szeretnénk alkalmazni, akkor ennek feltétele, hogy a panelben szerepeld valtozok
kointegraltak legyenek. A panel kointegracios teszteknek nagyobb az erejiik, mint a sima
id6soros kointegracios teszteknek, igy ritkdbban fogadjak el helyteleniil a nullhipotézist, hogy
nincs kointegracio a valtozok kozott. A vizsgalat soran harom panel kointegracios tesztet
alkalmaztunk: Pedroni, Kao és Westerlund panel kointegracids tesztet (Pedroni [2001a,
2004], Kao [1999], Westerlund [2007]). A Pedroni és a Kao teszt Engle — Granger [1987]
tesztjének elgondolasan alapszik, azaz reziduum alapu tesztek. Mindkét teszt nullhipotézise,
hogy nincs kointegraci6 a valtozok kozott. Pedroni [2001a, 2004] tobb tesztet is javasol a
panelben 1évé kointegracio tesztelésére. A tesztjei két kategoridba sorolhatéak: 1) vannak
olyan tesztjei, melyek az egyedi iddsorok tesztstatisztikdit atlagoljak a keresztmetszeti
egyedek mentén, 2) és olyanok is, melyek nem az egész tesztstatisztikat atlagoljak, hanem a
kiilon a szamlalo, és kiilon a nevezd részt. (Baltagi [2008]) A tesztjei az idOsorok feltételezett
autoregressziv stukturdjaban is kiilonboznek egymastol: néhany teszt minden keresztmeszeti
egyed esetén azonos autoregressziv struktarat feltételez, néhany pedig lehetdveé teszi, hogy az
egyes keresztmetszeti egyedeknél eltérd autoregressziv struktarat feltételezziink. Hasonloan a
panel egységgyok tesztekhez, ebben az esetben is olyan tesztstatisztikdkat valasztottunk,
melyek heterogenitast engednek az idOsorok autoregressziv strukturdjaban. Mivel ezek a
tesztek 1is érzékenyek az iddsorok modelljének megvalasztdsara, igy valammennyi
modellezési lehetOséget [a) az idOsorok egyedi tengelymetszetet tartalmaznak; b) egyedi
tengelymetszetet és trendet is tartalmaznak; c) egyiket sem tartalmazzak] megvizsgaltuk az
eredmények robusztussaganak ellendrzése végett. (Pedroni [2001a, 2004], Baltagi [2008]) A
Kao tesztnek egyarant van panel DF ¢és ADF tesztstatisztikaja, de csak az ADF
tesztstatisztikékat vettiik figyelembe. Ebben az esetben az iddsorok modellezésére egyetlen
lehetdség van: az idésorok egyedi tengelymetszetet tartalmaznak. (Kao [1999]) A reziduumot
mindkét teszt esetén a vizsgalt panel fix hatasi becslésébdl kaptuk meg, illetve a segéd
regresszioban 1évd késleltetések mértékét mindkét teszt esetén automatikus modszerrel,

Schwarz informécids kritériummal hatdroztuk meg (Baltagi [2008]).
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De a reziduum alapti panel kointegracios teszteket tobbek kozott Westerlund [2007] is
megkritizalta. Az ilyen tipusu tesztek fo hatranya az a feltételezés, hogy a rovid és a hosszu
tava hatasokat megragadd egyiitthatok egyenldk, ez pedig nagymértékben csokkentheti az
erejiiket (Westerlund [2007]). Igy a reziduum alapt tesztek mellett Westerlund [2007] tesztjeit
is alkalmaztuk. Ezeknek a teszteknek is az a nullhipotézise, hogy nincs kointegracio a
valtozok kozott. Kiinduld pontjuk egy feltételes panel hibakorrekciés modell, amelyben a
tesztek azt vizsgéaljdk meg, hogy az alkalmazkodési paraméter nulla-e, vagy sem. Ha nulla,
akkor nincs kointegracio a valtozok kozott; ha kisebb, mint nulla, akkor a valtozok
kointegraltak. A teszt nem csak a rovid tdvi hatdsok heterogenitasdt engedi meg, de
alkalmazhat6 keresztmetszeti fliggdség jelenléte esetén is. Westerlund [2007] négyféle tesztet
konstrualt, amelyeket két csoportba lehet osztani aszerint, hogy a nullhipotézissel szemben
milyen alternativ hipotézist allitanak fel. Két teszt (P, P,) azt vizsgalja, hogy a teljes panel
kointegralt-e, mig a masik kett6 (G, , G,) alternativ hipotézise az, hogy legalabb egy egyed a
panelben kointegralt.

Korabban a panelelemzések esetén tipikus volt a hibak keresztmetszeti fiiggetlenségének
feltételezése, de szamos esetben ez nem teljesiil. Ez elsdsorban nagyszamu (10-nél tobb)
keresztmetszeti egyednél lehet igaz (Pesaran [2004]). Esetiinkben nemcsak a keresztmetszeti
egyedek nem tul nagy szdma lehet a keresztmetszeti fiiggdség forrdsa, hanem az amerikai
dollar ,horgonyvalutaként” valé alkalmazdsa is. A vizsgalt darfolyamaink mind
dollararfolyamok, tehat az USA valtoz6i minden egyenletben szerepelnek. Ez pedig okozhat
keresztmetszeti fliggdséget az egyes egyedek reziduumai kozott. Az arfolyamokban két k6zos
komponens is megjelenhet, az egyik a dollar értékében bekovetkezett ingadozas, a masik az
amerikai arindexekben bekovetkezd ingadozds, ami a vasarlderd-paritdson keresztiil
megjelenik a monetaris arfolyammodellekben is. Ez a két k6zos komponens két kozos
sokként is értelmezhetd, amely a panelben 1€vé Gsszes arfolyamot befolyasolja. Ezen kiviil
egyéb kozos sokkok (példaul egy adott régidt érinté konjunkturélis valtozas) is okozhatnak
keresztmetszeti fliggdséget (O ’Connell [1998]). Emiatt megvizsgaltuk a lehetséges
keresztmetszeti fliggdség mértékét a reziduumok és az egyes valtozok kozott is. A
teszteléshez Pesaran [2004] CD tesztjét alkalmaztuk, mely a paronkénti korrelacios
egylitthatok atlagdn alapul. A reziduumokat a panel Gsszevont csoportatlag becslésébol

(Pooled Mean-group Estimation — PMG)®’ kaptuk meg, amely maéra egy bevett becslési

"Mivel az elmélet szerint a vizsgalt panel kointegralt, illetve az elézetes tesztek is kimutattik a kointegraciot,
egy olyan becslési mddszert valasztottunk, amelyet kifejezetten kointegralt panelek esetén alkalmaznak.
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modszer a kointegralt panelek esetén; aszimptotikusan torzitatlan és normalis eloszlasu
paraméterbecsléseket eredményez (Pesaran et al. [1999]). Keresztmetszeti fiiggdség jelenléte
esetén megvaltozik a Westerlund tesztek eloszlasa, ezért ismét futtatva a teszteket a bootstrap
eljarassal Gjraszamolt p-értékeket is lejelentettiik, s ez alapjan értékeltiik a panel kointegracios
tesztek eredményeit.

Majd a hat panelt 6tféle (FM-OLS, DOLS, DFE, MG, PMG) kointegralt panelbecslési
technikdval becsiiltik meg a monetdris arfolyammodellek redukalt formdjanak harom
eredmények robusztussdga. Ez a monetaris arfolyammodellek erés koncepcidban torténd
tesztelése. A modellek igazolasaban nem tekintjiik feltételnek, hogy az ardnyossagi hipotézis
¢és a korlatlan specifikdciok esetén a szimmetria hipotézise teljesiiljon, bar megvizsgaljuk
azokat. Ha a becsiilt kointegracids vektorokban az eldjelek megegyeznek az elmélet altal vart
elgjelekkel és a valtozok egyiitthatbinak mértéke kozeliti®® a vart mértéket, akkor erds
koncepcidban igazoltnak tekintjiik a monetaris arfolyammodelleket és a PPP-t is. A
dinamikus fixhatas-becslés (Dynamic Fixed-effects Estimation — DFE), a csoportatlag (Mean-
group Estimation — MGQG) (Pesaran et al. [1995]) és az Osszevont csoportatlag (PMG)
(Pesaran et al. [1999]) becslés panel hibakorrekcidos modellt becsiil, mely soran ezek az
eljarasok a hibakorrekcios egylitthatokat is megbecslik. Ezekben az esetekben ugyanolyan
dontési szabalyt alkalmazunk, mint az idésorok esetén. Igy az erds tesztelés koncepcidjaban
akkor tekintjiik igazoltnak a monetaris arfolyammodelleket és a PPP-t, ha van kointegracio —
azaz kimutathato az alkalmazkodas az egyensulyhoz — a kointegracios vektorban szerepld
valtozok eldjele megfelel az elméleti feltevéseknek és a valtozok mértéke kozelit a varthoz.
Ha létezik kointegracio, de az eldjelek nem jok, azaz nem a monetaris modellek és a PPP
feltevéseit tiikr6zo kointegracids vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam, akkor a monetéris
modelleket és a PPP-t nem tekintjiik empirikusan igazoltnak. Illetve, ha sikeriilt egy
megfeleld kointegracios vektort becsiilni, de ehhez nem alkalmazkodik az arfolyam, akkor
sem tekintjiik igazoltnak a modelleket.

A teljesen modositott legkisebb négyzetek modszere (Fully Modified Ordinary Least
Square — FM-OLS) ¢és a dinamikus legkisebb négyzetek modszere becslés (Dynamic Ordinary

¥ Mivel id6soros vizsgalatok esetén akar kétszamjegyii egyiitthatokkal is szembesiilhetiink a becslés soran, igy
pozitiv eredménynek értékeltiik, hogy a panelben végzett vizsgalatoknal valamennyi esetben egyszamjegyii
egyiitthatokat becsiiltiink. Abszolut értékben a legkisebb egyiitthatd, melynél még igazoltnak tekintettiik a
vizsgalt modellt, 0.106, a legnagyobb 3.698. De tobb esetben kaptunk abszolut értékben egyhez egészen kozeli
értékeket, igy ha szigorubb kritériumrendszer alapjan értékelnénk a becsléseket, akkor is taldlnank empirikus
igazolast a monetaris arfolyammodellek és a PPP empirikus érvényessége mellett, csak kicsit kevesebb esetben.
Viszont, ha mind az aranyossag, mind a szimmetria hipotézisének teljesiilését megkovetelnénk az eredmények
értékelésekor, akkor csak par esetben tudnank empirikusan igazoltnak tekinteni a modelleket.

109



Least Square — DOLS) nem becsli meg a hibakorrekcios egyiitthatokat, csak a kointegracios
vektort. Illetve az eljaras azt a valtozot sem jelenti le, amelyre a kointegracids vektor
normalva lett. Mindkét becslés, Hansen [1992] nyomdn, a regresszid triangularis
reprezentacidjabol indul ki, s egyetlen kozos kointegralo vektort feltételez az Gsszes vizsgalt
keresztmetszeti egyed szamara. Viszont lehetove teszik az egyedi fix hatdsok (méar ha
specifikdlunk ilyet) és a rovid tavi hatdsok heterogenitdsdt az egyes keresztmetszeti
egyedeknél. Feltételezziik, hogy a fiiggd valtozo és a magyarazo valtozok kozott kimutathatod
a kointegracid, de a keresztmetszeti egyedek egymassal nem kointegraltak. Eredetileg egyik
modszer sem panelbecslési eljaras volt. Az FM-OLS becslés Phillips — Hansen [1990]-es
tanulméanyahoz kothetd, melyet Phillips — Moon [1999], Pedroni [2001a] és Kao — Chiang
[2001] dolgoztak at panelbecsléssé. A DOLS becslést eredetileg Stock — Watson [1993] és
Saikkonen [1992] fejlesztette ki kointegralt idésorok becslésére, melyet Kao — Chiang [2001],
Mark — Sul [2003] és Pedroni [2001b] alakitott at panelbecslési eljarassa. Az FM-OLS
dinamikus heterogén panelek kointegraldé vektorainak becslésére alkalmas, mig a DOLS-t
eredetileg homogén panelekhez fejlesztették ki. Bar Kao — Chiang [2001] szimulacids
eredményei szerint heterogén panel esetén az FM-OLS torzitdsa ndvekszik a homogén
panelbecsléshez képest, illetve megallapitjak, hogy a DOLS az esetek tobbségében torzitas
tekintetében jobban teljesit az FM-OLS becslésnél, azaz kevésbé torzit. Az FM-OLS
korrigalja az endogenitast és az autokorrelacidt a hagyomanyos OLS becslésben, mivel az
kointegralt id6sorok becslése esetén erdsen torzitott eredményekhez vezet. A DOLS pedig
abban kiilonbozik a hagyomanyos OLS-t6l, hogy a magyardzo6 valtozok szintjei mellett azok
differenciainak (Ax, ) multbeli (lag) és jovObeli (lead) értékeit is a modellbe foglalja (szintén
az endogenitas €s az autokorrelacid kezelésére). (Kao — Chiang [2001], Pedroni [2001a])
Mindkét becslést haromféleképpen végeztiik el: elkészitettiink egy Osszevont (pooled),
egy sulyozott dsszevont (pooled wieghted) és egy csoportatlag (grouped mean) verzidjat a
becsléseknek. Az Gsszevont becslés a standard FM-OLS ¢és DOLS becslést futtatja az
Osszevont mintara, miutan eltavolitotta a determinisztikus részeket mind a fiiggd, mind a
magyarazé valtozokbol. A csoportatlag becslések a keresztmetszeti egyedek FM-OLS és
DOLS becslések atlagat szamitjadk ki. A sulyozott Osszevont becslések a heterogenitast
probaljak figyelembe venni, de a sulyok a technikai kiilonbségek miatt eltérnek a két becslés
esetén. Az FM-OLS a hosszt tava kovarianciak egyed-specifikus becslését alkalmazza, hogy
ujrasulyozza az adatokat, mieldtt kiszamitana az Osszevont becslést. A DOLS a feltételes

hosszu tavll reziduumok variancidinak egyed-specifikus becslését hasznalja, hogy
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ujrasulyozza a keresztmetszeti egyedek momentumait az 6sszevont DOLS becslés kiszamitasa
soran. (Kao — Chiang [2001], Pedroni [2001a]) Mindkét becslésnél a kointegral6d vektorokba
¢és a magyarazo valtozok egyenleteibe is tettlink egy konstanst, illetve az 1980Q1-t61 kezd6do
¢s anndl rovidebb panelek esetén a monetaris modellek harom- és kétvaltozos
specifikacidjanal a magyaraz6 valtozok egyenletébe egy trendet is bevontunk a konstans
mellé, mert ugy a modellillesztés jobbnak bizonyult. A DOLS becslésnél az egyed-specifikus
késleltetések és a jovobeli értékek szamat automatikus modszerrel hatdroztuk meg: Schwarz
informacios kritériummal. Mivel a becslés érzékeny (az egyiitthatok mértéke €s a r-statisztika
is) a késleltetések és a jovobeli értékek szamanak megvalasztasara (illetve valdsziniileg a
tobbi bedllitasra is), ezért Kao — Chiang [2001] DOLS beadllitdsainak megfelelden is
megbecsiiltiik a modelleket 2 késleltetéssel és 1 jovobeli értékkel.

A DFE, az MG és a PMG becslési eljarasok elsdsorban olyan nemstacioner, heterogén
panelek becslésére alkalmasak, amelyekben mind az iddintervallum, mind a keresztmetszeti
egyedek szama nagy. A DFE egy hagyomanyos dinamikus fixhatas-becslés, mig a
csoportatlag és az dsszevont csoportatlag viszonylag 1j becslési eljarasok, melyeket Pesaran —
Smith [1995]-6s és Pesaran és szerzétarsai [1999]-es munkdjukban fejlesztettek ki. A harom
becslési eljaras abban kiilonbozik egymastol, hogy a becsiilt paramétereket mennyire engedik
véaltozni a keresztmetszeti egyedek mentén. A dinamikus fixhatas-becslés csak a
tengelymetszetek heterogenitasat engedi meg (pl.: Ae, = B, +y(e, , —a, f, )+ BAf, +u,). A
csoportatlag becslés (MG) az N keresztmetszeti egyed paramétereinek az atlagat illeszti (pl.:
Ae,=p,+y(e, ,—oaf, )+ BAf, +u,), igy ebben az esetben a tengelymetszetek, a
meredekségi egyiitthatok és a reziduumok varianciaja is valtozhat a keresztmetszeti egyedek
mentén. Az 6sszevont csoportatlag (PMG) becslés esetén az 0sszes keresztmetszeti egyednél
azonosnak feltételezziik a kointegracios vektort — azaz egyetlen kdzos kointegracids vektort
becsliink —, de az alkalmazkodési paraméter és a rovid tava hatasok (a tengelymetszetek, a
rovid tava egyiitthatok ¢és a reziduumok varianciai) egyedenként -eltérhetnek (pl.:
Ae, =B, +r.(e,,—a f, )+ BN, +u,). A PMG maximum likelihood modszerrel becsli
meg a paramétereket. (Pesaran — Smith [1995], Pesaran et al. [1999]) De sajnos a DFE ¢és a
PMG becslés nem minden esetben ad konzisztens eredményeket. A DFE becslés rakényszeriti
a modellre a meredekségi egyiitthatok azonossagat, de ha a valésagban a meredekségi
egylitthatok heterogének, akkor a DFE becslés inkonzisztens €s félrevezetd eredményekhez
vezet. Ezen kivill a dinamikus fix hatdsi modell &ltalaban torzitdsnak van kitéve az

endogenitas miatt, ami az egyenletek bal oldalan 1évé késleltetett fliggd valtozo és a hiba
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kozott van. De a Hausman teszttel konnyedén mérhetd a torzitds mértéke. A PMG becslés
pedig a hosszu tavl hatasok homogenitasat kényszeriti az adatokra. Ha ez a restrikcid igaz,
akkor a PMG hatékony és konzisztens becslést biztosit. Viszont, ha a hosszu tava hatdsok
heterogének a keresztmetszeti egyedek mentén, akkor a PMG becslés is inkonzisztens lesz.
Az MG becslés akkor is konzisztens, ha az eredeti modell egyiitthatdoi homogének, illetve
akkor is, ha heterogének. Igy Hausman teszttel vizsgalhaté, hogy a hiarom becslés koziil

melyik becslés illik jobban a vizsgalt adatokhoz. (Blackburne III — Frank [2007])

4.2 Adatok’

A paneladatok 0Osszedllitdsanal az OECD Statistics (Main Economic Indicators — MEI)
adatbazisat hasznaltuk fel. Az adatok hidnya miatt hat panelt allitottunk Gssze, amelyek a
keresztmetszeti egyedek szdmaban és a mintaiddszakban is eltérnek egymastol: az idoben
hosszu (példaul 1973 elsé negyedévétdl 2011 negyedik negyedévéig terjedd) panelek
kevesebb keresztmetszeti egyedet tartalmaznak, az idében rovidebb (példaul 1996 elsé
negyedévétdl 2011 negyedik negyedévéig terjedd) panelek pedig tobbet. A panelek részletes
Osszeallitdsat az 13. tablazat tartalmazza. A tdblazatban a valutdk megnevezése helyett az

orszagok neveit tiintettiik fel.

3% Szabo [2014] alapjan.
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13. tablazat
A minta hossza és a keresztmetszeti egyedek az OECD-orszagok dollararfolyamainak paneljei

esetén

Az OECD-orszégok dollararfolyamainak paneljei

1973Q1- 1976Q4- 1980Q1- 1985Q1- 1992Q1- 1996Q1-

2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4
1. Kanada Ausztrdalia  Ausztrdlia  Ausztrélia Ausztralia Ausztralia
2. Norvégia Dania Dania Dania Csehorszag Csehorszag
3.  Svédorszag Kanada Egyesiilt Egyesiilt Dénia Dénia

Kiralysag ~ Kirdlysag
4. Svijc Norvégia Japan Japéan Egyesiilt Egyesiilt
Kiralysag Kiralysag
5. Svajc Kanada Kanada Japéan eurozona
6. Svédorszag  Mexiko Mexiké Kanada Japan
7. Norvégia Norvégia Korea Kanada
8. Svéjc Svéjc Lengyelorszag Korea
0. Svédorszag Svédorszdg Magyarorszag Lengyelorszag
10. Torokorszag Mexiko Magyarorszag
11. Norvégia Mexikéd
12. Svéjc Norvégia
13. Svédorszag Svajc
14. Torokorszag ~ Svédorszag
15. Torokorszag
Megfigyelések szama:
624 846 1152 1080 1120 960

A legtobb keresztmetszeti egyedet tartalmazd panel esetén Osszesen 15 OECD-orszag
(egészen pontosan: 14 orszag, illetve az eurdzona) dollararfolyamait vizsgaltuk meg
negyedéves bontasban, igy az 1996Q1 és 2011Q4 kozotti idészakban a kdvetkezd orszagok
dollararfolyamait tartalmazza a panel: Ausztralia, Csehorszag, Dania, az eur6zona, Egyesiilt
Kiralysadg, Japan, Kanada, Korea, Lengyelorszag, Magyarorszag, Mexiko, Norvégia,
Svédorszag, Svajc, Torokorszag. Az orszagok arfolyam-politikdjat a mintavétel idészakara
dontéen a lebegtetés jellemzi. Az eredeti adatok havi bontasuak, de ebben a tanulmanyban
negyedéves adatokkal dolgozunk. Ennek két oka is van. Az egyik, hogy igy két
keresztmetszeti egyeddel tobbet tesztelhetiink, mert Svéjcnak a termelési indexe, illetve
Ausztralianak a fogyasztoi arindexe és a termelési indexe is csak negyedéves bontasban volt
elérhetd. A masik ok, hogy szamos pozitiv eredményt elérd tanulmany negyedéves adatokat
alkalmaz. Az adatokat atlagolassal kaptuk meg. A monetaris modellek redukalt formajat,
illetve annak az egyik legfontosabb épitdelemét, a vasarloerd-paritast teszteltiik, igy a
valtoz6ink a nomindlis arfolyam, a nomindlis széles pénzkinalat, a termelési index és

fogyasztoi arindex (CPI) voltak. A nomindlis arfolyam atlagos iddszaki érték, tehat a havi
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atlagos értékekbdl szamoltunk negyedéves atlagot. A nomindlis pénzkinalatok tobbnyire ho
végi adatok, szezonalisan kiigazitott és kiigazitatlan adatokat egyarant tartalmaznak. Daénia,
Lengyelorszag, Mexiko6, Norvégia, Svajc, Svédorszadg és Torokorszag esetén a nomindlis
pénzkinalat szezonalisan nincs kiigazitva. A legtobb esetben M3-as adatokrdl van szo, viszont
Csehorszag, Kanada, Lengyelorszdg, Norvégia esetén M2, Japan, Nagy-Britannia ¢&s
Torokorszag esetén pedig M4 adatok alltak rendelkezésre. A termelési index minden orszag
esetén szezondlisan kiigazitott. A valtozok megvalasztasat az adatok elérhetdsége
befolyasolta. Mivel a real GDP sokkal rovidebb idésorban allt rendelkezésre, mint az ipari
termelési index, ezért mi is — mint a tanulmanyok tobbsége — az utobbit hasznaljuk a vizsgalat
soran. Ugyanez a helyzet az arindex megvalasztasaval: a leghosszabb iddtavra és a legtobb
orszagra a fogyasztdi arindex allt rendelkezésre. A CPI szezondlisan nincs kiigazitva, mert az
OECD, megfigyelései alapjan, ugy itéli meg, a szezondlis hatdsok nem annyira
szignifikansak, hogy azokat érdemben kezelni kellene,” igy a szezonalis kiigazitastol mi is
eltekintiink. A fogyasztoi arindex baziséve 2005., és a felkinalt arukosar-kategoriak koziil a
,minden tételt tartalmazd” kategoriat alkalmaztuk. A teszteléshez Eviews ¢és Stata

programokat hasznaltunk.

4.3 Panel egységgyok tesztek eredményei

Mivel a kointegracié csak nemstacioner’' valtozok kozott értelmezhetd, ezért sziikséges a
valtozok integraltsdgi fokanak tesztelése. A valtozéink integraltsaganak fokat négy teszttel
teszteltiik: IPS, Fisher-ADF, Fisher-PP és Hadri teszttel (Im et al. [2003], Maddala — Wu
[1999], Hadri [2000]). Az eredmények robusztussdganak vizsgalata érdekében valamennyi
modellezési lehetdségre lefuttattuk a teszteket. Az IPS és a Fisher-ADF tesztnél a segéd
regresszioban 1évo késleltetések szamat automatikus modszerrel, Schwarz informacios
kritérium alapjan hatdroztuk meg, a Fisher-PP ¢és a Hadri tesztnél pedig Bartlett kernelt
alkalmaztunk a lehetséges autokorrelacid korrigalasara. A tesztek eredményei sok esetben
nem egyértelmiiek, ezért a valtozok iddsorainak abrait is figyelembe vettiik a valtozok

integraltsagi fokanak meghatarozasakor, melyek a B.1. mellékletben taldlhatok. Az USA

“http://stats.oecd.org/OECDStat Metadata/PrinterFriendly.aspx?SourceU Letdltve: 2013. 03.18.

1 Altalanosabb megkozelitésben akkor neveziink két nemstacioner idésort kointegraltnak, ha azok linearis
kombinacidja alacsonyabb rendben integralt (Darvas [2004]). Mivel empirikus tanulmanyok igazoljak, hogy a
gazdasagi id6sorok tobbsége egységgydk folyamat (Hendry — Juselius [2000]), igy azok akkor lesznek
kointegraltak, ha linearis kombinacidjuk stacioner. Tehat az egységgydk tesztek soran azt varjuk, hogy a vizsgalt
valtozok (1) -es folyamatok legyenek.
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valtozoi iddsoros egységgyok tesztekkel is tesztelhetok, hiszen az egyes egyenletekben
ugyanazok az iddsorok szerepelnek. Ezt a 3.3. fejezetben meg is tettiik, Augmented Dickey
Fuller (ADF) és Ng — Perron egységgyok tesztet, illetve Kwiatkowski — Phillips — Shmidt —
Shin (KPSS) stacionaritas tesztet futtattunk a vizsgalt id6sorokra (Dickey — Fuller [1979], Ng
— Perron [2001], Kwiatkowski et al. [1992]). Mivel az idOsoros vizsgalatoknal nem teszteltiik
a PPP-t, ezért az eredményeket az darszinvonalakkal kiegészitve tjra kozoljik a B.2.
mellékletben. Ezen feliil az USA valtozoira minden panel esetén a kivalasztott négy
paneltesztet is alkalmaztuk, hogy valamennyi valtozo integraltsagi fokanak tesztelése azonos
modszertannal torténjen, illetve, hogy megvizsgéljuk az eredmények robusztussagat. Bar az
egyes panelek esetén nagyon hasonlé eredményeket kellett volna kapnunk ezekre a valtozokra
— mivel ugyanazokat az adatgenerdld folyamatokat teszteltik — de sok esetben mégis
egymastol eltéré eredményeket kaptunk. Ezekbdl az eredményekbdl jol lathato, hogy a

megfigyelések szama nagymértékben befolyasolta a tesztek eredményeit.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1973Q1-2011Q4) IPS, Fisher-ADF, Fisher-
PP és Hadri egységgyok teszt eredményei

Az USA pénzkinalata az IPS teszt szerint vagy stacioner, vagy egységgyok folyamat, a
Fisher-ADF teszt szerint viszont egyértelmiien /(1). A Fisher-PP tesztnél felmeriil a
stacionaritas lehetdsége, de inkabb /(1) -nek itéli a folyamatot, a Hadri teszt pedig teljesen
bizonytalan, 1(2)-6t, vagy (3)-at mutat. Mivel a pénzkindlat idsoros abraja alapjan ugy
tlinik, hogy a folyamatnak trendje van, igy valdszinilileg az nem lehet stacioner. Illetve a
folyamat mind az els6-, mind a masodik differencidjanak abrajan tobb kiugrd érték (outlier)
detektalhatd, ami okozhatja a Hadri teszt bizonytalankodasat. gy a folyamatot elsé fokon
integralt folyamatnak tekintjiilk. A 3.3. fejezet idésoros tesztjei alapjan szintén els6é fokon
integralt folyamatnak itéltik meg az amerikai pénzkinalatot. Az amerikai redljovedelmet az
IPS teszt és a Fisher-ADF teszt is /(1) -nek, vagy 7(0)-nak mutatja, bar a Fisher-ADF teszt
inkdbb /(1) -nek. Ezzel szemben a Fisher-PP ¢és a Hadri teszt egyértelmlien egységgyok
folyamatot jelez. Mivel a vizsgalt idésor abrajabol tigy tlinik, hogy a folyamatnak trendje van,
igy nem lehet stacioner, ezért hasonloan a 3.3. fejezet idGsoros eredményeihez, egységgyok
folyamatnak itéljiik az amerikai redljovedelmet. Az USA darszinvonala ennél heterogénebb
képet mutat, mind a panel, mind az idGsoros egységgyok tesztek esetén. Az IPS teszt és a
Fisher tesztek szerint a folyamat vagy stacioner, vagy elsé fokon integralt. A Fisher-ADF

teszt szerint inkabb (1), a Fisher-PP teszt szerint pedig inkdbb 7(0). A Hadri teszt pedig
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masod foku integraltsagot mutat. Az iddsoros tesztek eredményei alapjan szintén nem lehet

egyértelmiien donteni. Az ADF teszt /(1) -et vagy 1(0)-t jelez, de inkabb 7(1)-et, a KPSS
teszt 1(0)-t vagy 1(2), az Ng — Perron teszt pedig teljesen bizonytalan. Mivel az idésor

abrajabol ugy tiinik, hogy a folyamatnak trendje van, ezért nem lehet stacioner, az iddsor elso
differencidjanak abrajan pedig jol megfigyelhetd egy kiugrd érték, ez okozhatja a tesztek
bizonytalankodasat. Igy ezt a folyamatot is els6 fokon integraltnak itéljiik.

Az 1976Q1-t6] 2011Q4-ig tartd panel négy arfolyamot tartalmaz: a kanadai dollar, a
norvég ¢s svéd korona, illetve a svajci frank dollararfolyamat. Az OECD-orszagok
arfolyamait mind a négy panel egységgyok teszt elsé fokon integralt folyamatoknak jelzi. Az
OECD-orszagok nominalis pénzkinalata mar nem mutat ennyire kedvezd képet. Az IPS teszt

stacionaritast jelez, mig a Fisher tesztek alapjan vagy I(1), vagy [1(0) folyamatok, de
mindkét teszt szerint inkabb /(1) . A Hadri tesztnél viszont felmeriil a masod foku integraltsag

lehetdsége 1s. Mivel az abrakbol gy tinik, hogy az iddsoroknak trendje van, ezért a
stacionaritds nagy valdszinliséggel kizarhatd. Az iddsorok elsd differencidjanak abrajabol
kivehetd, hogy kiugrd értékekbdl sincs hidny, illetve a kanadai pénzkinalatnal felmeriil a
toréspont gyantja, de a 3.3. fejezetben a kritikus iddintervallumra futtatott egységgyok tesztek
eredményei alapjan kizartuk a toréspont lehetOségét. Ezek okozhatjdk a Hadri teszt

bizonytalankodésat. igy az OECD-orszagok nominalis pénzkinalatat /(1) -nek itéljiik. Viszont

az OECD-orszagok realjovedelmét harom teszt is egyértelmiien egységgydk folyamatnak
mutatja: az IPS, a Fisher-ADF ¢és a Fisher-PP teszt. Csak a Hadri teszt bizonytalankodik, de ez
ismét magyardzhat6é az idésorok elsé differencidjaban jol megfigyelhetd kiugrd értékekkel,
igy ezt is egységgydok folyamatnak tekintjik. Az OECD-orszagok darszinvonalai a
pénzkinalathoz hasonléan heterogén képet mutatnak. Az IPS és a Fisher tesztek alapjan is

vagy I(1), vagy I(0), de a Fisher tesztek szerint inkdbb /(1). A Hadri teszt masod foku

integraltsdgot mutat, amit okozhatnak az dbrakon megfigyelhetd kiugro értékek, és lehetséges

toréspontok (Kanada, Norvégia, Svédorszag). Igy az OECD-orszagok arszinvonalait is /(1) -

nek itéljitkk. Az eredményeket a 14. és a 15. tablazat tartalmazza:*

*2 Valamennyi panel egységgyok teszt eredményt tartalmazo tablazat esetén a kovetkezdket jelentik a jelolések: a
vizsgalt id6sorok A) egyedi tengelymetszetet tartalmaznak; B) egyedi tengelymetszetet és trendet is
tartalmaznak; C) egyiket sem tartalmaznak. Tovabba: a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten

lehet elutasitani A -t: * 10%, ** 5%, *** 1%. A Fisher-ADF ¢s a Fisher-PP teszt esetén is a z” (Khi négyzet)
tesztet, a Hadri teszt esetén a heteroszkedasztikus konzisztens Z statisztikat alkalmaztuk.
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14. tablazat
Az IPS és a Fisher-ADF egységgyok tesztek eredményei az OECD-orszagok dollarpanelje
esetén (1973Q1-2011Q4)

Valtozdk IPS teszt Fisher-ADF teszt
A B A B C
USA valtozdi 197301-201104
my* -1.614" -0.173 12.960 6.205 0.003
Am,* 4718 -11.1617" 38.984°" 115.038" 8.231°"
¥ 1.638 2.007" 1.692 15.330" 0.151
Ay, * -10.660" -10.109™ 119.502"" 100225 147.604""
i 3795 -1.224 29.867"" 10.698 0.183
Ap* 2950 -3.898"" 223237 29.077° 24.043"
OECD-orszagok valtozoi 19730Q1-201104

e -1.234 -0.304 11.029 7.886 10.628
Aejq -17.683"" -17.893"" 235982 216368 572175
Mz 2.220" -1.337" 19.125™ 11.671 0.027
Am; 5316 -5.643"" 47.793" 47.995" 18.962"
Vi 0.682 0.068 9.328 12.059 0.117
Ayi -19.983" 21.206™ 25026877 233.6247  617.926
Dit 4225 0.011 36.037 8.604 0.836
Apiq -1.530" 2715 14.001" 20.663"" 27.184""

15. tablazat
A Fisher-PP egységgyok ¢és a Hadri stacionaritas tesztek eredményei az OECD-orszagok
dollarpanelje esetén (1973Q1-2011Q4)

Valtozok Fisher-PP teszt Hadri teszt
A B C A B
USA valtozéi 197301201104
m* 13.808° 4.823 0.000 17.674" 9234
Am,* 116.909"" 11.936™" 30.168"" 4485 6.939""
Amy* - - - 0.271 5689
¥ 1.551 4.696 0.026 17.530™" 3.627°"
Ay, * 12034777 101.049™"  151.130"" -1.122 0.365
¥ 126.245™ 15.226" 0.000 17.1157 13.105™
Ap* 103344 156.541"" 45.615" 11.907° 4395
A’p,* - - - -2.129 -2.804
OECD-orszagok valtozoi 197301-201104
ei 7.701 5.885 12.089 7268 5530
Ae; 229.508°  209.749"" 5384727 0.076 -0.335
mi; 38.199" 9.702 0.000 17.629™" 12.1217
Ami, 23731177 2292217 369.080"" 58717 3.718"
A’m; - - - -1.035 0.4846
Vi 10.239 9.367 0.081 16.919™" 6.779""
Ayi 286.939° 2645977 830.210"" 3.143™ 0.811
A%y - - - -0.052 4179
Dir 162.261°" 8.234 0.000 16.563"" 14,625
Apiq 185.191°° 259390  136.685 12.809"" 41417

A’p; - - - -1.699 -1.426
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Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1976Q4-2011Q4) IPS, Fisher-ADF, Fisher-
PP és Hadri egységgyok teszt eredményei

Bar az USA valtoz6irol mar megallapitottuk, hogy milyen integraltsagi foktiak, minden panel
esetén megvizsgaltuk azokat, hogy lassuk az eredmények robusztussagat. Az 1976Q4-t61
2011Q4-ig tartd panelben az USA pénzkindlatat az IPS és a Fisher-PP teszt egyértelmiien
I1(1) -nek mutatja, a Fisher-ADF /(1) -nek vagy 7(0)-nak, de inkabb /(1)-nek, mig a Hadri
teszt szerint akar harmad fokon is integralt lehet, aminek nyilvanvaldéan nincs realitasa.
Viszont a redljovedelem egyértelmiien egységgyok folyamat valamennyi teszt szerint.
Erdekes, hogy ezen a mintén az arszinvonal stacionernek tiinik a tesztek eredménye alapjan,
holott az arszinvonal id6soros abrajan jol lathat6 trend rajzolddik ki. Ennek ellenére az IPS
teszt egyértelmiien stacionaritast jelez, a Fisher tesztek szerint /(1) vagy /(0), de inkabb
1(0), mig a Hadri teszt masod foku integraltsdgot mutat. A mar kordbban is megfigyelt
kiugro értékek és esetleges toréspontok (Kanada, Norvégia, Svédorszag, Ausztralia, Dania)
okozhatjak a tesztek bizonytalankodasat. Az arszinvonalrdl az el6zé esetben is nehezen
tudtunk donteni csak a tesztek eredményei alapjan.

Ebbe a mintaba tovabbi két arfolyamot tudtunk bevonni: az ausztral dollar és a dan korona
dollararfolyamat. Az OECD-orszagok arfolyamaira ezen a mintdn is kedvezé eredményeket
kaptunk: a Fisher tesztek és a Hadri teszt szerint is egyértelmiien egységgyok folyamatokrol
van sz0, csak az IPS teszt bizonytalan, azokat /(0) -nak, vagy /(1) -nek itéli. Mivel ugy tiinik,
hogy az Gjonnan bevont két arfolyamnak is trendje van, ezért valdszinii, hogy a folyamatok

nem lehetnek stacionerek. fgy I(1)-nek tekintjiik az OECD-orszagok arfolyamait ezen a
mintan is. Az OECD-orszagok pénzkinélata az IPS és a Fisher tesztek alapjan /(1) vagy
1(0), de inkabb I(1), a Hadri teszt pedig masod fok integraltsagot mutat. Ugy tiinik, hogy

az Ujonnan bevont ausztrdl és dan pénzkindlatnak is trendje van, igy a stacionaritds
valdsziniileg nem johet szoba, illetve mindkét (jonnan bevont orszag elsé differencidjaban
kiugro értékek figyelhetok meg, amik tovabbra is befolyasolhatjak a Hadri teszt eredményét
(a mar korabban megfigyelt kiugro értékek mellett). igy az OECD-orszagok pénzkinélatat az
1976Q4-t61 kezd6dd panelen is /(1) -nek tekintjiik. Az OECD-orszagok realjovedelme esetén

csak a Hadri teszt bizonytalankodik: /(1)-et vagy 1(2)-0t mutat. Viszont az IPS és a Fisher

tesztek alapjan egyértelmiien egységgyok folyamatokrol van szd. Mivel az idésorok elsd
differenciajanak abrajan jol kivehetd kiugréd értékek lathatok, amikre a Hadri teszt érzékeny

lehet, az OECD-orszagok pénzkinalatainak folyamatait /(1) -nek itéljiikk. Az OECD-orszagok
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arszinvonalainak teszteredményei ellentmondanak annak, amit az egyes darszinvonalak
szintjeinek abrdin lathatunk: nagy valdszintiséggel a folyamatoknak trendje van. Ennek
ellenére a tesztek tobbsége stacionaritast mutat: az IPS teszt egyértelmiien 7(0)-t, a Fisher
tesztek /(1) -et vagy 1(0)-t, de inkabb /(0)-t, a Hadri teszt pedig masod foku integraltsagot.
Mivel kevéssé valdszinii mind a stacionaritds, mint a méasod foku integraltsdg, ezért nem

zarjuk ki az egységgyok jelenlétét a folyamatokban. Az eredmények a 16. és a 17. tablazatban
talalhatok:

16. tablazat
Az IPS ¢és a Fisher-ADF egységgyok tesztek eredményei az OECD-orszagok dollarpanelje
esetén (1976Q4-2011Q4)

Valtozok IPS teszt Fisher-ADF teszt
A B A B C
USA valtozéi 197604—201104
m* 0.500 0.548 6.068 6.266 0.000
Amy* -14.252™ -14.026™ 200.564"" 176.493™ 15.524
Ve 1.487 -0.451 3.207 10.443 0.072
Ay * -10.754™ 9.897"" 137.063" 111.586"  195.9127"
it 4757 -6.006" 45.947 57.836" 0.235
Ap* -3.434™ 4275 31.6817" 38.408"" 23.491"
OECD-orszagok valtozoi 19760Q4-201104

eir -1.778" -0.321 18.548 11.368 14.082
Aey 20.012" 20.309™ 315.07177  288.102°7°  677.397
iy -0.374 -1.968" 10.893 21.154" 0.020
Ami, -6.497"" -6.873"" 70.656"" 70.661°" 29.195™
Vi 0.590 1.276 10.199 9.367 0.172
Ay 22.589" 23.643" 34021177 313.64477  825.1197
Dir 8203 2277 109.999" 26.695" 0.659
Apiq 2553 3.862"" 24217 38.681°" 34217
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17. tablazat
A Fisher-PP egységgyok és a Hadri stacionaritas tesztek eredményei az OECD-orszagok
dollarpanelje esetén (1976Q4-2011Q4)

Valtozdk Fisher-PP teszt Hadri teszt
A B C A B
USA valtozdi 197604—201104
m* 10.730 11.305 0.000 19.592" 6.954""
Amy* 198.455°"  173.045 56.300"" 3.447" 9.786""
Am,* - - - 29417 8.3317"
¥ 4.934 3.084 0.020 19.280"" 5.448"™"
Ay * 168.909"  141.2257"  199.984™" -0.596 0.336
it 139.532° 49.879"" 0.000 21.202"" 13.814™
Ap* 172.083°° 222269 76.897"" 10.306™" 5.993"
A’p* - - - -2.592 -3.372
OECD-orszagok valtozoi 197604201104

eir 14.473 7.292 12.755 5815 6.081""
Aey 305985 276.0407" 6323907 0.722 -0.995
miy 26.043" 16.403 0.000 20.1017" 11.052"
Ami, 322.044™°  303.0897"  580.949" 3.921™ 4.122""
Ami, - - - -0.949 -0.379
Vi 9.820 9.013 0.115 18.664"" 7878
Ay 431.623°°  391.834  1211.08 2.178" 1.071
A%y - - - 0.065 4.051"
Dir 229.739° 43.186"" 0.000 19.432"" 16477
Apiq 261.612°7° 350208 230.637 14.710™" 8.708""
Ap;, - - - -1.891 -1.629

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1980Q1-2011Q4) IPS, Fisher-ADF, Fisher-
PP és Hadri egységgyok teszt eredményei
Az 1980Q1-t6] kezdddo panel esetén az USA valtozoira hasonld eredményeket kaptunk, mint
a tobbi mintan, csak a Hadri teszt mutat jelentds bizonytalansagot. Az USA pénzkinalata
egyértelmiien /(1) az IPS és a Fisher tesztek szerint, a Hadri teszt viszont masod, vagy akar
harmadfoku integraltsagot jelez, ami nem til redlis. Az USA realjovedelménél hasonlo a
helyzet: az IPS és a Fisher tesztek egyértelmiien elsé fokon integraltnak jelzik az amerikai
redljovedelmet, csak a Hadri teszt bizonytalan, bar egy esetben az is /(1) -et jelez. Viszont az
amerikai arszinvonallal kapcsolatban bizonytalanok a tesztek: az IPS teszt és a Fisher tesztek
1(1)-et, vagy 1(0)-t jeleznek, de a Fisher tesztek inkdbb 7(0)-t, a Hadri teszt pedig 7(2)-6t.
Ez tovabbra is ellentétes azzal, amit az abran lathatunk, hiszen az amerikai arszinvonalnak
nagy valoszinliséggel trendje van, tehat nem lehet stacioner.

A minta rovidiilésével Gjabb harom valutapart tudtunk bevonni a vizsgélatba: az angol

font, a japan jen és a mexikdi peso dollararfolyamait. Sajnos ezen a mintdn az OECD-
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orszagok arfolyamaira nem kaptunk olyan kedvezd eredményeket. Az IPS teszt stacionaritast
jelez, a Fisher tesztek I(1)-et, vagy 1(0)-t — a Fisher-ADF teszt inkabb 7(0)-t, a Fisher-PP
teszt inkdbb /(1) -et —, a Hadri teszt pedig nagyon bizonytalan. Az 4dbrak alapjan viszont Ggy
tlinik, hogy a dén korona és a mexikoi peso dollararfolyaménak trendje van, viszont a font
dollararfolyamaro6l nehezen lehet donteni, hogy van-e trendje. Mivel az arfolyamok tobbsége
valosziniileg rendelkezik trenddel, igy a stacionaritast kizarjuk, és inkdbb /(1) -nek tekintjiik a
folyamatokat a tesztek eredményei ellenére. Az arfolyamok elsé és masodik differenciajanak
id6soraiban is jO par kiugro érték lathato, ezekre pedig érzékeny lehet a Hadri teszt. Az
OECD-orszagok pénzkinalatai ezen a mintan is heterogén képet mutatnak. Az IPS teszt és a
Fisher tesztek szerint is /(1) vagy /(0) folyamatok: a Fisher-ADF teszt szerint inkabb 7(0),
a Fisher-PP teszt szerint meg inkabb 7/(1). A Hadri teszt teljesen bizonytalan, felmeriil a
masod- és a harmadfoka integraltsag lehetOsége is, ami teljesen irrealis. Mivel az éabrak
alapjan ugy tlnik, hogy a pénzkinalatoknak trendje van, ezért kizarjuk a stacionaritast, és a
folyamatokat 7(1)-nek tekintjiik. A Hadri teszt bizonytalankodasaért tovabbra is a
pénzkinalatok elsd és masodik differencidiban is megfigyelhetd kiugro értékeket okoljuk. Az
OECD-orszagok realjovedelme viszont sokkal kedvezdbb képet mutat: az IPS teszt és a
Fisher tesztek is egyértelmiien egységgyok folyamatokat jeleznek, csak a Hadri teszt
bizonytalan, ismét, de kiugr6 értékekbdl tovabbra sincs hiany az idésorok differencidiban. Az
OECD-orszagok realjovedelmét elsé fokon integraltnak tekintjiik ezen a mintan is. A tesztek
az OECD-orszagok arszinvonalait is furcsan itélik meg, nem csak az amerikai arszinvonalat.
Ugy tiinik, a bevont j harom arszinvonalnak is trendje van, a tesztek ennek ellenére

tobbségében tovabbra is stacionaritast jeleznek. Az IPS teszt /(0)-t, a Fisher tesztek /(1) -et
vagy 1(0)-t, de inkdbb 7(0) -t mutatnak. A Hadri teszt az el6z6 mintdkhoz hasonldan 7(2)-6t
jelez. Az OECD-orszagok arszinvonalait tovdbbra is inkdbb [7(1)-nek tekintjilk. Az

eredményeket a 18. és a 19. tdblazat szemlélteti:
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18. tablazat
Az IPS és a Fisher-ADF egységgyok tesztek eredményei az OECD-orszadgok dollarpanelje
esetén (1980Q1-2011Q4)

Valtozok IPS teszt Fisher-ADF teszt
A B A B C
USA vdltozéi 198001201104
m* 1.492 -0.335 6.059 14.410 0.000
Am,* -16.009™" -15.441™ 263.802°7  225.892°" 33.846
¥ 0.803 1.731 8.125 5.349 0.117
Ay, * -14.632"" -13.973" 235.468" 198.858""  264.946
i 3236 -1.175 36.776 19.233 0.001
Ap* -12.7147 -13.224™ 192.971" 184.4317" 80.900""
OECD-orszagok valtozoi 198001-201104
e 37117 -1.745" 55.162° 27.905" 21.853
Ae; 21.541™ 22.067"" 395.692°  366.068  700.773"
Mz -1.066 -1.768" 26.902" 27.636" 0.284
Ami, -6.713"" -6.524"" 88.828"" 79.324™ 50.686
Vi 0.043 1.486 16.617 16.312 0.763
Ayi -25.989"" -27.004"" 469.692°"  431.228"" 1106217
Dir -8.184"" -4.239™" 136.646" 82.207°" 1.290
Apiq -6.016" 9332 72265 131.700" 91.463""

19. tablazat

A Fisher-PP egységgyok és a Hadri stacionaritas tesztek eredményei az OECD-orszagok
dollarpanelje esetén (1980Q1-2011Q4)

Valtozok Fisher-PP teszt Hadri teszt
A B C A B
USA valtozéi 198001-201104
m* 6.278 12.781 0.000 23376 11.293"
Amy* 26321777 222336 67.117"" 5.665 4109
A’m,* - - - -1.156 1.418"
yi¥ 3.845 4.008 0.091 23.119™ 8.982"""
Ay, * 255.630°7° 217.1637  282.780"" 0.805 2.582""
A%y * - - - -0.083 1.945"
i 130.914™  103.296 0.000 243317 18.480""
Ap* 399716 410987 226907 11.658" 4343
A’p,* - - - -0.916 0.508
OECD-orszagok valtozoi 198001-201104
ei 37.337° 17.735 21.888 18.684"" 15.646""
Ae; 4294137 391375 831.817 6.795"" 0.576
Ae; - - - 1.418" 11.181°"
My 67.074" 13.985 0.000 23376 11.293™
Ami, 3213687 311.0737" 544263 5.665 4109
A mi, - - - -1.156 1.417
Vi 10.681 10.142 0.725 20919 10.202"
Ayi 508.685 462.617  1327.96 1.469" 1.7917
A%y - - - 1.435" 8.679""
Pir 255748 161.153" 0.381 22.101°° 17.937°
Apiq 418.0737°  485.625"  583.246 14.249™ 8.196"
Ap;, - - - -2.281 -1.086
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Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1985Q1-2011Q4) IPS, Fisher-ADF, Fisher-
PP és Hadri egységgyok teszt eredményei
Az 1985Q1-t6l 2011Q4-ig tartd panelbe egy Ujabb arfolyamot tudtunk bevonni: a toérdk lira
dollérarfolyamat, de az iddintervallum rovidiilése miatt mar kicsit csokkent a megfigyelések
széma az el6z6 panelhez képest. Az amerikai valtozokra vonatkozo eredmények nem sokban
moédosultak az el6z6 mintdkhoz képest (ami az eredmények robusztussdgara utal, hiszen
ugyanazokrol az adatgenerald folyamatokrol van szo). Az amerikai pénzkinalat az IPS és a
Fisher tesztek szerint is egyértelmilen egységgyok folyamat, csak a Hadri teszt
bizonytalankodik. Az amerikai realjovedelem eredményei még ennél is kedvezdbbek: mind a
négy teszt alapjan egyértelmiien /(1)-es folyamat. Az USA arszinvonaldnak eredményei
pedig hasonloak az el6z6 mintdk eredményeihez: az IPS és a Fisher tesztek alapjan is 7(1)
vagy 1(0), de a Fisher tesztek szerint inkdbb 7(1), a Hadri teszt pedig /(1) -et vagy 1(2)-6t
mutat.

Az OECD-orszagok arfolyamaira viszont kifejezetten kedvezdtlen eredményeket kaptunk.
Az IPS ¢és a Fisher tesztek is stacionaritast jeleznek, a Hadri teszt pedig bizonytalan. De a
legtobb arfolyamnak az abrak alapjan ugy tiinik, hogy trendje van, igy nagy valoszinliséggel
nem lehetnek stacionerek. Az arfolyamok differencidiban megfigyelhetd kiugré értékek pedig
okozhatjak a Hadri teszt bizonytalansagat. igy ezen a mintan is inkabb (1) -nek tekintjiik az
arfolyamokat az iddésorok abrai alapjan, a tesztek eredményeinek ellenére. Az OECD-

orszagok pénzkindalata az IPS és a Fisher tesztek alapjan is /(1) vagy 1(0), de a Fisher tesztek
szerint inkabb /(1). A Hadri teszt teljesen bizonytalan, masod, illetve harmadfoku
integraltsdgot mutat, ami kissé irredlis. Az OECD-orszagok pénzkinalatat igy ismét /(1) -nek
itéljik. Az OECD-orszagok realjovedelme az IPS ¢és a Fisher-ADF teszt alapjan egyértelmiien
egységgyok folyamat, mig a Fisher-PP teszt szerint /(1) vagy /(0), de inkdbb /(1), a Hadri

teszt pedig bizonytalan. Az OECD-orszagok realjovedelmét a tesztek eredményei és az
idésorok abrai alapjan is egységgyok folyamatnak tekintjiik, hasonl6an a tobbi mintdhoz. Az
OECD-orszagok arszinvonalainak eredményei hasonldak az el6z6 mintak eredményeihez: az

IPS teszt és a Fisher-PP teszt egyértelmiien stacionaritast jelez, a Fisher-ADF teszt /(1) -et,
vagy 1(0)-t mutat, de inkdbb 7(0)-t, a Hadri teszt pedig az el6z6 mintdkhoz hasonldan kitart

a masodfoku integraltsdg mellett. Mivel a legtobb arszinvonal ugy tiinik, hogy rendelkezik

trenddel, ezért a stacionaritdst tovabbra is kizarjuk, €s inkabb [7(1)-nek tekintjik a

folyamatokat. Az eredményeket a 20. és a 21. tablazat tartalmazza:
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20. tablazat
Az IPS és a Fisher-ADF egységgyok tesztek eredményei az OECD-orszadgok dollarpanelje
esetén (1985Q1-2011Q4)

Valtozok IPS teszt Fisher-ADF teszt
A B A B C
USA valtozéi 19850Q1-201104
m* 9.720 5.273 0.050 0.952 0.000
Am,* -14.779" -14.381™ 2392737 207.738" 31.226°
i -0.233 2.357 14.257 4.549 0.242
Ay * -12.051" -11.251™ 184.207° 1512117 207.758™
it -4.455"" 3.358 52.846 2.653 0.000
Ap,* -13.277 -30.476™ 2082377 5352017 19.473
OECD-orszagok valtozoi 1985Q1-201104
e 5615 2276 83.403 46.307"" 52457
Ae; 20.414™ -20.652""" 372337 338429  604.651
mi; 0.249 -1.524 27.922 39.878°" 0.430
Ami, -10.993™ 9.632"" 173.074 138.489""  208.871
Vi -0.624 0.526 24.693 22.455 1.519
Ay 25392 26.342"" 458.793°"  412.0137"  1043.56"
Dir -5.838" 2.547" 92.893" 46.304" 4.157
Apiq -6.185 8104 99.196"" 130.301°" 54.0317

21. tablazat

A Fisher-PP egységgyok ¢s a Hadri stacionaritas tesztek eredményei az OECD-orszagok

dollarpanelje esetén (1985Q1-2011Q4)

Valtozok Fisher-PP teszt Hadri teszt
A B C A B
USA valtozéi 19850Q1-201104
m* 0.061 0.726 0.000 21.456"" 13.064""
Am,* 239273 207.738" 66.874"" 2590 4262
Am* - - = 54747 23.124™
¥ 11.835 1.796 0.089 19.695™" 9.410™"
Ay, * 118.302"" 86.544""  154.185 0.804 0.681
i 41.969"" 3.502 0.000 21312 12.246™
Ap* 43243077 408.5547°  237.105 6.4117" -0.103
A’p,* - - - -2.245 -0.656
OECD-orszagok valtozoi 198501-201104

ei 74.012"" 419117 54.072"° 8.620"" 8.653""
Aejq 406.379""  368.626°  693.699"" 2.193" 4586
Ae; - - - 1.398" 10.549™
Mz 77.732"" 28.123 0.000 20.8117" 9.579""
Ami, 27757777 2562297 368.856 3.613" 5.280""
Ami, - - - -0.030 5777
Vi 29.419" 15.914 0.937 17.089™" 9.410""
Ayi 508.485 418303  1273.48" 2.960"" 2.944™
A%y - - - -0.009 6.051""
it 109.383"" 46.089"" 1.136"" 19.332" 13.0417
Apiq 487.763°° 4893527  802.952° 9.012"" 7215
Ap;, - - - -1.938 -1.164
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Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1992Q1-2011Q4) IPS, Fisher-ADF, Fisher-
PP és Hadri egységgyok teszt eredményei

Az USA vialtozéira az 1992Q1-t6]1 kezd6dd panelen kicsit bizonytalanabb eredményeket
kaptunk, mint az el6z6 mintan. Az USA pénzkinalata az IPS és a Fisher-PP teszt alapjan /(1)

vagy 1(0), de a Fisher-PP teszt szerint inkabb /(1) . A Fisher-ADF ¢és a Hadri teszt is nagyon

bizonytalan, nem lehet dontést hozni az eredményeik alapjan, illetve irrealis eredményeket is
mutatnak. Az USA redljovedelme egy kicsit stabilabb képet mutat: az IPS és a Fisher tesztek
alapjan I(1) vagy [(0), de a Fisher tesztek inkdbb /(1)-et jeleznek. A Hadri teszt szerint

vagy egységgyok folyamat, vagy masod fokon integralt. Az amerikai arszinvonal ezen a
panelen pedig ennél is kedvezdbb képet mutat, a tobbi mintaval ellentétben. Az IPS és a
Fisher-ADF teszt szerint is egyértelmiien /(1), a Fisher-PP és a Hadri teszt alapjan /(1) vagy
1(0), de a Fisher-PP inkdbb /(1) -et jelez.

Az 1992Q1-t61 2011Q4-ig tartd panelbe az idOszak rovidiilésével négy 1j arfolyamot
tudtunk bevonni (a cseh korona, a lengyel zloty, a magyar forint és a dél-koreai won
dollararfolyamat), igy tizennégyre nétt a keresztmetszeti egyedek szama. Ezen a mintan sem
kaptunk sokkal kedvezébb eredményeket az OECD-orszagok dolldrarfolyamaira az el6zd
panel eredményeihez képest. Az IPS teszt és a Fisher tesztek /(1) -et vagy 1(0) -t jeleznek, de

a Fisher tesztek inkabb stacionaritdst. A Hadri teszt pedig teljesen bizonytalan, a masod-,
illetve a harmadfoku integraltsag is felmeriil, ami nem tal redlis feltételezés gazdasagi
iddsorok esetén. Az arfolyamok elsd és masodik differencidiban megfigyelhetd kiugré értékek
tovabbra is magyarazhatjak a Hadri teszt irredlis eredményeit. A stacionaritast pedig ismét
kizarjuk, mivel az arfolyamok abraibdl jol kivehetd, hogy nagy valoszinliséggel a legtobb
arfolyam trenddel rendelkezik, azaz nem lehetnek stacionerek. Igy a tesztek eredményeinek
ellenére ezen a mintan is egységgyok folyamatoknak itéljik meg az OECD-orszagok
arfolyamait. Az OECD-orszadgok nominalis pénzkinélata egyértelmiien egységgyok folyamat
az IPS teszt szerint, a Fisher tesztek alapjan vagy egységgyok folyamat, vagy stacioner, de
inkabb (1), a Hadri teszt pedig ismét nagyon bizonytalan. Mivel az idésorok abrajabol ugy
tlinik, hogy nagy valoészinliséggel valamennyi pénzkinalatnak trendje van, ezért az OECD-
orszagok pénzkinalatat egységgyok folyamatnak tekintjiik. Az OECD-orszagok realjovedelme
is kifejezetten kedvezd képet mutat ezen a mintan: az IPS, a Fisher-PP és a Hadri teszt szerint

is egyértelmiien egységgyok folyamat. Csak a Fisher-ADF mutat /(1) -et vagy /(0)-t, de az is
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inkabb I(1)-et jelez. Igy az OECD-orszagok realjovedelmeit I(1)-es folyamatoknak

tekintjiik. Az OECD-orszagok arszinvonalai tovabbra is inkabb stacionernek tiinnek a tesztek

eredményei alapjan. Az IPS teszt és a Fisher tesztek is /(1) -et vagy 1(0)-t jeleznek, de a

Fisher tesztek szerint inkdbb stacioner folyamatokrol van sz6. A Hadri teszt teljesen
bizonytalan, masod, illetve harmadfoku integraltsdgot mutat, ami nem tal valoszinli. Az
arszinvonalak 4abrai alapjan tovabbra is kizarjuk a stacionaritdst, a Hadri teszt
bizonytalansagat pedig a differencidkban megjelend kiugro értékekkel magyarazzuk. igy ezen
a mintan is inkabb egységgyok folyamatoknak tekintjiik az arszinvonalakat — a tesztek
eredményeinek ellenére —, mint stacionernek. Az eredményeket a 22. és a 23. tablazat

tartalmazza:

22. tablazat
Az IPS és a Fisher-ADF egységgyok tesztek eredményei az OECD-orszadgok dollarpanelje
esetén (1992Q1-2011Q4)

Valtozok IPS teszt Fisher-ADF teszt
A B A B C
USA valtozéi 199201-201104
m* 12.929 5267 0.025 72.088"" 0.000
Amy* -15.143"™ -15.391™ 26541077 246.980° 23.063
¥ -3.524™ 0.799 50.105"" 14.164 1.053
Ay, * -10.260" -9.483" 160.746°  136.532°  210.727
et 3.175 0.129 5.413 18.012 0.000
Ap* 35215 35510 346.686 454.667 101.092"
OECD-orszagok valtozoi 1992Q1-201104
eir 23117 0.003 50.498"" 23.591 38.842"
Aey -19.825™ -19.865™ 363.824°7 34122377 588213
My 1.325 1.001 48.075" 23.455 0.698
Ami, -10.505™ -11.563™ 182436 189.360°"" 95.821""
Vi -0.185 -1.140 30.832 39.336" 2.558
Ay 25313 25.639™ 361.7207°  336.715  998.7217"
Dir -0.482 -1.369" 76.512"" 39.878" 2.970
Apiq 1369 -15.220™" 208.028"°  228.588""  109.158"
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23. tablazat
A Fisher-PP egységgyok és a Hadri stacionaritas tesztek eredményei az OECD-orszagok
dollarpanelje esetén (1992Q1-2011Q4)

Valtozok Fisher-PP teszt Hadri teszt
A B C A B
USA valtozéi 199201-201104
m* 0.005 85.529"" 0.000 26.989"" 7.829"
Amy* 258.804"  245.682" 83.983" 8.096" 9.502"""
Am,* - - - -1.449 1.309°
yi¥ 53.945"" 6.299 0.383 20.189" 17.973"
Ay, * 101.285" 66.665 157.859"" 4.646"" -1.618
A%y * - - - -3.302 -3.720
i 10.140 56.309"" 0.000 27.164™ -0.149
Ap,* 257.8907°  257.890°  290.294"" 0.431 4.817
OECD-orszagok valtozoi 1992Q1-201104
e 48.139" 15.727 52417 9.864 15.0117
Ae; 3847437 345.666°  628.618" 3.900"" 1.644"
Ae; - - - 0.814 8.539™
mi; 143.710° 22.601 0.000 26.135"" 16.488"""
Ami, 259.989°° 274329 181.826 9.240"" 57117
A’mi, - - - 0.925 8.247""
Vi 25.065 23.230 2.530 18.888""" 10.601""
Ayi 353.673°  329.1207"  1021.717 -0.161 -2.043
Pir 138.574" 82.698 0.665 24.116 12.665
Apiq 283.506°° 3367717 846.940" 8.235™ 9.603""
Ap;, — - - 0.637 7691

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1996Q1-2011Q4) IPS, Fisher-ADF, Fisher-
PP és Hadri egységgyok teszt eredményei

Az 1996Q1-t6l kezd6dé mintan az USA pénzkinalata az IPS, a Fisher-PP ¢és a Hadri teszt
alapjan egyértelmiien egységgyok folyamat, csak a Fisher-ADF teszt mutat /(1) -et vagy
1(2)-6t, de az is inkdbb I(1) -et. A redljovedelem vagy elsé fokon integralt vagy stacioner: az
IPS teszt 1(0)-t, a Fisher tesztek /(1) -et vagy 7(0) -t jeleznek. De a Fisher-ADF teszt szerint
inkabb 7(0), a Fisher-PP teszt szerint pedig inkabb /(1). A Hadri tesztnél még a masod foku
integraltsag is felmeril. A realjovedelem elsé differencidjanak abrajan jol latszik, hogy 2009
elsé vagy masodik negyedévében egy kiugrd érték (outlier) figyelheté meg (a vilaggazdasagi
valsdg hatdsara a reédljovedelem visszaesett). Valoszinlileg ez okozza a Hadri teszt
bizonytalankodasat. Stacioner nagy valdszinliséggel nem lehet, hisz az iddsor abraja alapjan
ugy tlinik, a folyamatnak trendje van. Az amerikai arszinvonalr6l sem lehet teljesen

egyértelmilen donteni a tesztek eredményei alapjan. Az IPS és a Fisher-ADF teszt szerint
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egységgyok folyamat, a Fisher-PP teszt alapjan vagy 7(0), vagy I(1), de inkabb /(1), a
Hadri teszt pedig teljesen bizonytalan. Ha megnézziik az amerikai darszinvonal els
differencidjat, akkor két kiugréd érték is detektalhato, erre ismételten érzékeny lehet a Hadri
teszt. Illetve valoszintileg 7(0) sem lehet, mert a folyamatnak trendje van.

Az OECD-orszagok arfolyamai az IPS és a Fisher tesztek alapjan /(1) -es vagy 7(0)-as
folyamatok, de a Fisher tesztek szerint inkabb /(1), a Hadri teszt pedig 7(3)-at mutat.
Viszont az idésorok abrajan jol kivehetd, hogy a folyamatokban tobb kiugrd érték is jelen
van, erre érzékeny lehet a Hadri teszt. Az sem valdszinii, hogy ezek a folyamatok stacionerek
lennének, mert a legtébb vizsgalt arfolyamnak trendje van, igy I(1)-nek feltételezziik a
vizsgalt nomindlis arfolyamokat. Az OECD-orszagok pénzkinalata az IPS teszt szerint elsd

fokon integralt, a Fisher tesztek szerint inkdbb stacioner, mint /(1), a Hadri teszt pedig
megint /(3) -at mutat. Kiugro értékektdl most sem mentesek a folyamatok, ez a pénzkinalatok

elsé differencidjan latszik. A valtozok szintjeinek abrain pedig jol kivehetd, hogy valamennyi

pénzkinalatnak trendje van, tehat nem lehetnek stacionerek, ezért ebben az esetben is /(1) -es

adatgeneral6 folyamatokat feltételeziink. Az OECD-orszagok realjovedelme ennél kedvezdbb
képet mutat. Az IPS ¢és a Fisher-ADF teszt bizonytalankodik kicsit, /(1)-es vagy 7(0)-as
folyamatokat mutat, viszont a Fisher-PP és a Hadri teszt egyértelmiien egységgyok
folyamatoknak itéli a realjovedelmeket. Igy mi is egységgyok folyamatoknak feltételezziik
ezeket a valtozokat (a legtobb folyamatnak, ugy tlinik, trendje van). Az OECD-orszagok
arszinvonalainak teszteredményei szintén nincsenek egyértelmii 6sszhangban azzal, amit az
id6sorok abrain latunk. Az IPS teszt I(1)-et vagy 7(0)-at, a Fisher tesztek inkabb /(0) -at,
mint /(1) -et, a Hadri teszt pedig 7(2)-6t vagy /(3)-at mutat. Az idésorok abraibdl tigy tlinik,
a legtobb vizsgalt arszinvonalnak trendje van, igy a stacionaritast kizarjuk. Ezen iddsorok els6
differenciagjanak abrdin nem csak kiugro értékek figyelhetok meg, de néhany esetben
toréspontra is gyanakodhatunk (Lengyelorszag, Mexiko, Torokorszag). Ez okozhatja, hogy a

Hadri teszt kissé irrealis értéket is mutat. Ebben az esetben is I(1)-nek feltételezziik a

folyamatokat, de ezt statisztikailag csak az IPS teszt eredménye bizonyitja. Az eredményeket

a24. és a 25. tablazat szemlélteti.
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24.

tablazat

Az IPS és a Fisher-ADF egységgyok tesztek eredményei az OECD-orszadgok dollarpanelje
esetén (1996Q1-2011Q4)

Valtozok IPS teszt Fisher-ADF teszt
A B A B C
USA vdltozéi 199601201104
my* 5.775 -1.070 2.159 29.279 0.000
Am,* -17.650"" -15.942" 324396 2587027 23.213
¥ -6.156 5664 89.212°" 80.431°" 3.005
Ay, * 9.524™" 7779 149.323™ 1117337 22177177
¥ 5.255 1.201 2.496 13.112 0.000
Ap,* -31.357 -30.805™" 6452047 57223877 108.601
OECD-orszagok valtozoi 199601-201104

ei -0.211 2.643"" 33.298 47.306" 31.274
Ae; -18.199™ -17.273" 3429127 292416 488.164
mi; -0.446 -0.394 93.110™" 46.102" 0.146
Ami, 121777 -11.853" 215.837 198.698"" 91.979""
Vi -0.099 2495 36.660 50.798™ 7.378
Ayi -20.908"" -20.258"" 378.870 3247747 867.538
Dir 1.247 2.155" 66.808"" 56.652°"" 2.042
Apiq -14.051"" -13.840™" 276.6517 2464907 285914

25. tablazat

A Fisher-PP egységgyok és a Hadri stacionaritas tesztek eredményei az OECD-orszagok
dollarpanelje esetén (1996Q1-2011Q4)

Valtozok Fisher-PP teszt Hadri teszt
A B C A B
USA valtozéi 199601-201104
m* 1.745 17.118 0.000 22.167°"" 10.246™
Amy* 328.176 ~  262.335 88.701°"" -2.704 -0.320
¥ 83.622°"" 31.108 1.777 11.0917" 9555
Ay, * 100.963"" 61457 171216 1.6917 0.002
A%y * - - - -2.868 -3.176
i 3.816 42.386" 0.000 22202 2350
Ap,* 75771177 683.4797  300.2017 -0.059 8.151""
Ap* - - - -0.109 8.215™"
OECD-orszagok valtozoi 1996Q1-201104

e 43.237 30.525"" 38.954 10.108™" 8.716""
Ae; 310.78977 2523817 444.6517 2.264" 3761
Ae; - - - 3.480" 17.343"
mi; 110.402° 41.010" 0.000 21.537" 9.652""
Ami, 248988 232567 152.661° 57627 7.199"
A’mi, - - - 1.742" 10.486""
Vi 28.806 27.426 6.957 14.499™" 7405
Ayi 389.0917° 338235 873.100"" -0.135 -1.468
Pir 163.5227"  151.253" 1.118 20.840° 8.610°"
Apiq 555328 538776 760.148"" 6.754"" 11.269™
Ap;, — — — 1.259 7.529""
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A vizsgalt iddsorok integraltsdganak fokat a tesztek eredményeinek és az idésorok abrainak
figyelembevételével egylitt hataroztuk meg. Az USA valtozdit mar a 3.3. fejezetben is
megvizsgaltuk iddsoros egységgyok tesztekkel, kivéve az amerikai arszinvonalat. Ebben a
fejezetben paneltesztekkel vizsgaltuk meg Oket, valamennyi minta esetén, hogy ellendrizziik
az eredmények robusztussagat. Bar az eredmények heterogének lettek, végiil elsé fokon
integralt folyamatnak itéltiik valamennyi amerikai valtozot. Az OECD-orszagok valtozoi
szintén nem mutattak egyértelmi képet minden esetben, de az idésorok abrai segitségiinkre
voltak a dontésben. TObb esetben, mikor stacionaritast jeleztek a tesztek, az idésorok abrai
alapjan ugy tlint, hogy az idésorok tobbségének trendje van, igy a tesztek eredményei ellenére
a stacionaritast kizartuk. Illetve az iddsorok differencidinak abrajan tobb kiugro érték, illetve
lehetséges toréspont is megfigyelhetd, ami okozhatja a tesztek bizonytalansagat. Végiil ezek
figyelembevételével elsé fokon integraltnak itéltik meg a vizsgalt folyamatokat. gy
értelmezhetd a kointegracio a valtozok kozott, azaz meg tudjuk vizsgéalni, van-e hosszu tava
egyensulyi kapcsolat a valtozoink kozott, illetve teljesiilnek-e a monetaris arfolyammodellek

¢€s a vasarloerd-paritas allitasai.

4.4 Panel kointegraciés tesztek eredményei®

A monetaris arfolyammodellek panelbecsléseit megelézden, vagy épp azokat kovetden
altalaban ellendrizni szoktdk, hogy a modellben szereplé valtozok kointegraltak-e. Groen
[2000]-es tanulménya egyike a korai elemzéseknek, mely 1973-t6l 1994-ig terjedd iddszakban
14 OECD-orszag dollar és marka arfolyamait negyedéves adatokon vizsgalva mérsékelt
igazolast talalt a monetaris arfolyammodellek redukalt formajanak empirikus érvényessége
mellett. Engle — Granger [1987] kétlépéses moddszerébdl kiindulva a becsiilt reziduumokra
Levin — Lin [1993]-as panel egységgyok tesztjét alkalmazta. A teljes panel mellett harom
alpanelt is képzett (G10, G7, EMS orszagok). A dollar arfolyamok esetén a négy panelbdl két
panelnél sikeriilt koinetgraciot kimutatni (a teljes panelen és a G10 orszagokat tartalmazo
panelen), a marka arfolyamok esetén négy panelbdl harom panel esetén (csak a G7 panelnél
nem jelzett kointegracidt a teszt). Igy a legjobb eredményt a teljes panel esetén kapta, az
alpanelek koziil pedig az G10 orszagok panelje volt a legkedvezébb. Az IFS és az OECD
adatbazisbol is gyiijtott adatot, illetve a Holland Nemzeti Banktol; tobbnyire M1-el kozelitette

# Részben Szabé [2014] és Szabd [2015b] alapjan.
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a pénzkinalatot, real GDP-vel a jovedelmet. Mark és Sul [2001] paraméteres ¢&s
nemparaméteres koinetgracios tesztet is készitett Hansen [1995] alapjan. 1973Q1-t61 1997Q1-
ig tart6 panelben 19 OECD-orszag esetén vizsgélta meg a kointegraciot a nominalis arfolyam
€s a monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozott. Harom horgony valutat is
alkalmaztak a vizsgalat soran: a dollart, a svajci frankot és a jent. Valamennyi esetben sikertilt
elvetniiik a kointegracio6 hianyat, igazolva ezzel a hosszl tava egyenstlyi kapcsolat 1étezését a
nominalis arfolyam ¢és a vizsgalt monetéaris makrogzadsagi fundamentumok kozott. Rapach —
Wohar [2004] Mark ¢és Sul [2001] adatait hasznélta fel a monetéris arfolyammodellek
redukalt formdjanak vizsgéalatahoz. Tanulmanyukban az iddsoros és a panelbecslések mellett
kointegracios teszteket is futtattak. A panelben végzett vizsgéalatok soran négy koinetgracios
tesztet alkalmaztak: Pedroni [2004] tesztjét, Kao [1999] tesztjét, a Groen [2000] altal
alkalmazott tesztet, illetve Groen [2000] tesztjének Taylor — Sarno [1998] altal modositott
valtozatat. Az alkalmazott tesztek azonos autoregressziv strukturat feltételeztek a
keresztmetszeti egyedek mentén, csak a Taylor — Sarno [1998] teszt engedett heterogén
autoregressziv struktirat. A teljes panelen kiviil négy alpanelt is megvizsgaltak. Végiil
jelentds tamogatast taladltak a monetaris arfolyammodellek mellett, mivel az esetek
tobbségében elutasitottak a nullhipotézist, hogy nincs kointegracié a vizsgalt valtozok kozott.
Crespo-Cuaresma et al. [2005] a panelbecsléseket kovetden tesztelte a kapott reziduumok
stacionaritdsat, azaz megvizsgaltak, hogy a tesztelt monetaris arfolyammodellben szerepld
valtozok kozott kimutathatd-e a koinetgracid. A tesztelést Kao panel kointegracids teszttel
végeztek el. Két DF tesztstatisztikat vettek figyelembe: az egyik az autoregresszios

egyiitthaton ( p ) alapszik, a masik pedig a #-statisztikan. Ezek a tesztek figyelembe veszik a

magyarazo valtozok és a reziduumok kozotti endogenitést. Az esetek tobbségében a tesztek
eredményei igazoltdk a reziduumok stacionaritasat, azaz a kointegraciot a vizsgalt valtozok
kozott. Basher és Westerlund [2009] 1973Q1-t61 1997Q1-ig vizsgalta meg 18 OECD-orszag
valutdjanak dollararfolyamat — 6k is Mark — Sul [2001] adatbaziasval dolgoztak —, hogy
kimutathato-e kointegracid a monetaris arfolyammodellek redukalt formdjanak esetén. Az
elemzés Ujdonsaga, hogy figyelembe vette az orszdgok nagyfokt heterogenitasat, a
keresztmetszeti fliggdséget és még a lehetséges tobbszOrds strukturalis toréseket is. A
monetaris modellek tanulmanyozésa sordan nem jellemzd az irodalomban, hogy egyszerre
fokuszaljanak mindhdrom problémara. A kointegracio vizsgalatdhoz Westerlund [2006]
tesztjét alkalmaztdk, ami a maradék alapt verzidja a Carrion-i-Silvestre et al. [2005]
stacionaritas tesztjének. Az eredmények alatdmasztottak a monetaris modellek empirikus

érvényességét. Cerra ¢és Saxena [2010] fejlett és fejlodd orszadgok esetén egyarant vizsgalta,
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hogy létezik-e hosszu tdvli egyensulyi kapcsolat a nominalis arfolyam, a nominalis
pénzkinalat és a redljovedelem kozott egy 1960-tol 2004-ig tartd panelben, éves adatokon.
Pedroni [2004]-es tesztjét alkalmaztak, s az erdmények nagyon kedvezdek lettek: majdnem az
Osszes esetben el lehetett utasitani a koinetgracid hianyat a vizsgalt valtozok kozott. Ezen
kiviil bootstrap eljarassal Ujramintaztak Pedroni [2004] paraméteres csoportatlag ADF
tesztjét, annak érdekében, hogy 1) kritikus értékeket allapitsanak meg, melyek segitségével
figyelembe vehetd a keresztmetszeti fliggdség a vizsgélt panelben. A bootstrap eljarassal
késziilt kritikus értékek figyelembevételével az eredmények csak javultak. Dabrowski et al.
[2014] a kozép-kelet eurdpai orszagok (Csehorszag, Magyarorszag, Moldova, Lengyelorszag,
Romaénia, Szerbia, Ukrajna és Torokorszag) eurd arfolyamait vizsgalta meg Westerlund
[2007] panel kointegracios tesztjével, mely a keresztmetszeti fiiggdséget is figyelembe veszi.
Negyedéves adatokat teszteltek 2001Q4 és 2012Q4 kozott, s a Balassa — Samuelson hatast is

megragadtdk a modellben. A keresztmetszeti fliggdség figyelembevétele nélkiil csak a G,

tesztstatisztika esetén nem tudtadk elutasitani a kointegracid hianyat, a masik harom
tesztstatisztika alapjan ez 5% és 10%-os szignifikancia szinten elvethetd. A keresztmetszeti
fiiggdség figyelembevételével mind a négy tesztstatisztika esetén elvethetd a kointegraciod
hidnya, szintén 5% ¢és 10%-os szignifikancia szinten.

A vésarlder6-paritds empirikus vizsgalatainal a redlarfolyam stacionaritasanak tesztelése
talan egy kicsit népszeriibb, mint a nominalis arfolyam ¢és az arszinvonalak egyiittmozgasanak
vizsgalata. Tobbek kozott Papell [2002] a redlarfolyam stacionaritasat vizsgalta 20 iparosodott
orszag esetén 1973 és 1998 kozott idésoros €s panelben végzett vizsgalattal a lehetséges
toréspontokat is figyelembevéve. Az éltala fejlesztett panel egységgydk teszttel vizsgalta meg
a realarfolyamokat, de azonos toréspontokat feltételezett a vizsgalt arfolyamokban. Ez a
feltételezés 11 és 16 orszdg kozott tartalmazd paneleknél tiint redlisnak, ahol 1%-os
szignifikancia szinten el tudta utasitani az egységgyok nullhipotézisét, igazolva ezzel a PPP-t.
Im et al. [2005] 1973 aprilisa és 1999 decembere kozotti idoszakban negyedéves és havi
adatokon is vizsgélta a redlarfolyam stacionaritasdt négy panel esetén LM (Lagrange
multiplikadlo) egységgyok teszttel. Valamennyi esetben sikeriilt elvetni, hogy a vizsgalt
realarfolyamok egységgyokot tartalmaznak. De még panelvizsgalatok sordn is talalkozhatunk
negativ eredményekkel: Harris és szerzétarsai [2005] panel stacionaritas teszttel vizsgaltak a
havi realarfolyamok stacionaritasat a dollarral szemben 17 orszag esetén 1973. januar és
1998. december kozott. Még akkor is elutasitottdk a nullhipotézist, ha a panel egyes egyedei

esetén kiillonbozd toréspontokat engedtek az egyes iddsorokban (1980-as dollar le- és
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felértékelddései esetén). A teszt a keresztmetszeti fiiggdséget is kezelte. Ezzel szemben
Narayan [2008] 16 OECD-orszagbdl all6 panel vizsgalata soran igazolast talalt a PPP mellett,
ha a vizsgalt realrafolyamokban két toréspontot engedélyezett. Havi adatokat tesztelt LM
panel egységgyok tesztettel 1973M1-2003M9 kozott, kivéve az Egyesiilt Kiradlysag esetén,
ekkor 1973M1-2002M12 kozott allt rendelkezésre adat. Nem sikeriilt igazolast talalni a PPP
mellett, ha egy vagy egyetlen toréspontot sem vett figyelembe a realarfolyamokban. Dollar és
marka arfolyamokat is vizsgalt, az arszinvonlat pedig ¢ is a CPI-vel kozelitette. Huang —
Yang [2015] tizenegy eurOpai orszagban (Ausztria, Belgium, Finnorszag, Franciaorszag,
Hollandia, frorszag Németorszag, Olaszorszag, Portugalia, Spanyolorszag) vizsgéalta a PPP
fennallasat 1957. januar és 2013 majusa kdzott. A redlarfolyamok (az USA dollarral szemben)
stacionaritasat vizsgaltdk Pesaran [2007] panel egységgyok tesztjével. Az eredmények azt
mutattdk, hogy a PPP-hez valo6 visszatérés sokkal lassabb az eur6 bevezetését kovetden, mint
elotte, az eldzetes feltevésekkel ellentétben. Az 1998-at kovetd idoszakban a teszt nem
utasitotta el, hogy a realarfolyam egységgyok folyamat. Mig Norvégia, Svédorszag, Svéjc és
az Egyesiilt Kirdlysag esetén, ahol nincs eurd, a PPP-hez vald visszatérés ugyanolyan volt
1998 elott és utan is. Arra a kovetkeztetésre jutottak, hogy a rugalmas arfolyam dontd a
redlarfolyam PPP-hez valé alkalmazkodasaban. Groen [2000] nemcsak a monetaris
arfolyammodelleket, de a PPP-t is tesztelte Engle — Granger [1987] kointegracids tesztjének
mintdjara. Megbecsiilte a PPP-t a dollar és a marka arfolyamokra is, melynek sordn egyhez
kozeli egyiitthatokat kapott az arszinvonalak kiilonbségére, majd megvizsgalta a reziduumok
stacionaritasat. Mivel a reziduumok stacionernek bizonyultak, és a becsiilt egyiitthatok
mértéke is kozelitette az elmélet altal vart értéket, igy erds bizonyitékot talalt a PPP-re.
Pedroni [2004] szintén a nomindlis arfolyam ¢és a megfeleld arszinvonalak kozotti
kointegraciot tesztelte havi és éves adatokon 1973. junius €s 1994. december kozott 20 orszag
esetén (idésorban 25 orszagot vizsgalt). IFS adatokkal dolgozott és az arszinvonalakat a CPI-
vel kozelitette. Havi adatokon a panel tesztek valamennyi tesztstatisztika esetén elutasitottak a
nullhipotézist, éves adatokndl pedig az esetek tobbségében, igy erds igazolast talalt a PPP
gyenge verzidja mellett. Robertson et al. [2014] a mexikoi peso dollararfolyama esetén
vizsgalta meg a PPP fennallasat gyenge €s erds koncepcidban egyarant 1982M1 és 2010M2
kozott, havi adatokon. Pedroni panel kointegracids tesztet alkalmaztak, s valamennyi
tesztstatisztika esetén igazoltak a PPP-t gyenge koncepcidban.

A kovetkezOkben mi is panel kointegracids tesztekkel vizsgaljuk meg a monetaris
arfolyammodellek redukalt formajanak €s a vasarloerd-paritasnak az empirikus érvényességét.

Ez a modellek gyenge koncepcidban torténd tesztelése, mivel csak a nominalis arfolyam és a
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modellekben szerepld monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozotti kointegracio
létezését vizsgaljuk meg. Harom tesztet alkalmazunk a vizsgalat soran: Pedroni, Kao és
Westerlund panel kointegracios tesztjét. Mindharom teszt nullhipotézise, hogy nincs
kointegraci6 a valtozok kozott. A Pedroni teszt hdrom tesztstatisztikdjat jelentjiik le (o,
Phillips — Perron tesztstatisztika — PP, Augmented-Dickey-Fuller tesztstatisztika — ADF),
melyek megengedik a keresztmetszeti egyedek heterogén autoregressziv struktirajat. A
Pedroni és a Kao tesztek reziduum alapt tesztek, igy rakényszeritik az adatokra azt a
feltételezést, hogy a rovid €és a hosszt tava hatasok azonosak, ez pedig csokkentheti a tesztek
erejét. Ellenben Westerlund [2007] tesztje azt vizsgalja meg, hogy egy feltételes panel
hibakorrekcids modellben az alkalmazkodési paraméter nulla-e, vagy sem. A Westerlund teszt

mind a négy tesztstatisztikajat lejelentjiik. Ezekbol a P és a P, teszt alternativ hipotézise,
hogy a teljes panel kointegralt, miga G, és a G, teszt alternativ hipotézise, hogy legalabb egy

egyed a panelben kointegralt. Mind a négy tesztstatisztika kritikus tartomanyba esését
pozitivnak értékeljiik. Mivel végiil mind a négy tesztstatisztikat egyszerre értékeljiik, ezért a
kovetkezd dontési mechanizmust alkalmazzuk: 1) ha mind a négy teszt alapjan el lehet vetni a
nullhipotézist, akkor a valtozok kointegraltak, 2) ha csak egy P és egy G teszt alapjan
vethetd el a nullhipotézis, akkor is kointegraltnak tekintjiik a panelben 1évo valtozokat. 3) Ha
csak a két G teszt alapjan vethetd el a nullhipotézis, akkor csak annyit tudunk megallapitani,
hogy legalabb egy egyed a panelben kointegralt. 4) Ha csak a P tesztek alapjan vetjik el a
nullhipotézist, akkor nem tudunk dontést hozni (legalabbis, ha a négy tesztstatisztika
eredményét egyszerre vessziik figyelembe), mivel ez alapjan a teljes panel kointegralt, de azt
nem jelzi a teszt, hogy legaldbb egy egyed a panelben kointegralt lenne. 5) Ha csak egy,
illetve egyik tesztstatisztika alapjan sem tudjuk elvetni a nullhipotézist, akkor gy tekintjiik,
hogy nem mutathatd ki kointegraci6 a Westerlund teszt szerint. Mivel a dollart
horgonyvalutaként alkalmazzuk a vizsgalatok soran, ezért nagyon valdszinii, hogy az egyes
keresztmetszeti egyedek kozott fiiggdség figyelheté meg. Ezt Pesaran [2004] CD tesztjével
teszteltilk, majd a Westerlund teszt p-értékeit bootstrap eljarassal ujraszamoltattuk, mert a
tesztstatisztikdk eloszlasa keresztmetszeti fiiggdség esetén modosul. Osszességében
elmondhat6, hogy viszonylag kedvezd eredményeket kaptunk. Féleg a rovidebb, tobb
keresztmetszeti egyedet tartalmazod paneleken értiink el sikereket, és a monetéris
arfolyammodellek korlatozott specifikacioinal az esetek nagyobb szazalékaban mutattunk ki

kointegraciot a valtozok kozott. Az eredmények egy része a B.3. mellékletben lathato.
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Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1973Q1-2011Q4) Pedroni, Kao és
Westerlund teszteredményei

A monetaris arfolyammodellek redukalt formajat harom specifikacio esetén teszteltiik: egy
Otvaltozos, koratlan modell, és egy két- illetve haromvaltozos, korlatozott specifikacid esetén.
Az id6ben leghosszabb panelen a Pedroni teszt egyetlen tesztstatisztikdja esetén, egy
specifikacional sem tudtuk elvetni a nullhipotézist, hogy nincs kointegracio6 a valtozok kozott.
gy ezzel a teszttel ezen a mintdn a monetaris arfolyammodellek empirikus érvényessége
mellett nem taldltunk igazolast. Ezzel ellentétben a Kao teszt mindhdrom specifikacional jelez
kointegraciot, mivel a két- és haromvaltozos specifikacional 5%-os szignifikancia szinten, az
otvaltozos specifikaciondl 1%-os szignifikancia szinten elvethetd a nullhipotézis. Ebben az

crer

Az eredmények a 26. tablazatban lathatok**:

26. tablazat
Pedroni és Kao panel kointegracios teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén

(1973Q1-2011Q4)

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozds modell
modell
tesztstat. modell érték p-erték értek p-ertek értek p-erték
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek 1973Q01-201104

o A 0.552 0.710 0.650 0.742 0.733 0.768
B 0.547 0.708 1.016 0.845 1.531 0.937

C 1.038 0.850 1.548 0.939 1.030 0.849

PP A 0.240 0.595 0.337 0.632 0.408 0.658
B 0.365 0.642 0.667 0.748 1.165 0.878

C -0.493 0.311 1.152 0.876 0.406 0.658

ADF A -0.427 0.335 0.275 0.608 -0.382 0.351
B -0.276 0.391 0.324 0.627 -0.353 0.362

C -0.777 0.219 0.906 0.817 0.072 0.529

Kao teszt 19730Q1-201104
ADF A -2.092 0.018 -2.325 0.010 -2.557 0.005

A Westerlund teszt esetén a két- és a haromvaltozos specifikaciok tesztelésénél talaltunk

empirikus igazoldst a monetaris arfolyammodellekre. A kétvaltozos specifikacional a P. és a

P, teszteknél 1% és 5%-os szignifikancia szinten vetheté el a nullhipotézis, azzal az

* Valamennyi panel kointegracios teszteredményt tartalmazo tablazat esetén a kovetkezéket jelentik a jelolések:
a vizsgalt iddsorok A) egyedi tengelymetszetet tartalmaznak; B) egyedi tengelymetszetet és trendet is
tartalmaznak; C) egyiket sem tartalmaznak.
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alternativ hipotézissel szemben, hogy a teljes panel kointegralt. A G, tesztstatisztika esetén

5%-o0s szignifikancia szinten vethetd el a kointegraci6 hidnya, azzal az alternativ hipotézissel

szemben, hogy legalabb egy egyed a panelben kointegralt. Csak a G, tesztnél nem lehetett
elvetni a nullhipotézist. A haromvaltozos specifikaciondl is hasonlo a helyzet: a G.,a P. és a
P, teszteknél 5%-os szignifikancia szinten vethetd el a kointegracié hidnya. Mindkét esetet

pozitivnak értékeltiik. Viszont az 6tvaltozos specifikdcional egyik tesztstatisztika sem jelzett
kointegraciot. Az eredmények a B.3.1.1. tablazatban lathatok.

Mivel az amerikai dollart ,,horgonyvalutaként™ alkalmaztuk, azaz minden vizsgalt orszag
arfolyama dollarban van kifejezve, ezért nagy valdszintiséggel az egyes egyedek reziduumai
kozott keresztmetszeti fiiggdség figyelhetd meg. Igy az eredmények robusztussiganak
tesztelése végett megvizsgaljuk a keresztmetszeti fliggdség jelenlétét Pesaran [2004] CD
tesztjével, nemcsak a reziduumok, de a valtozok kozott is, mindharom specifikacio esetén. Az
eredményeket a B.3.1.2. tablazat tartalmazza. A reziduumokat a panelek Osszevont
csoportatlag (PMG) becslésébdl kaptuk meg. A CD teszt nullhipotézise a keresztmetszeti
fliggetlenség. A két- és Otvaltozos specifikaciondl egyértelmiien elvethetd a keresztmetszeti
fliggetlenség mind a reziduumok, mind a valtozok esetén. Csak a haromvaltozos
specifikacional nem lehetett elvetni a nullhipotézist a pénzkindlatok és a realjovedelmek
kiilonbségeinél. Mivel a CD teszt eredményei fiiggdségre utalnak a panel egyes elemei kozott,
ezért a Westerlund teszthez bootstrap eljarassal uj p-értékeket hataroztunk meg, s ezek alapjan
is értékeltiik a teszt eredményeit.

Az eredmények a robusztus p-értékek figyelembevételével sem modosultak. A két- és

haromvaltozos specifikacio esetén is a G, és a P. teszteknél 5%-o0s, a P, teszteknél 10%-o0s

szignifikancia szinten vethetd el a kointegracid hidnya, az G6tvaltozos specifikacional pedig
nem jeleznek kointegraciét a tesztstatisztikik. Igy a keresztmetszeti fiiggéség
figyelembevételével tovabbra is a korlatozott specifikacioknal talaltunk empirikus igazolast a
monetaris arfolyammodellekre. Az eredményeket a B.3.1.3. tdblazat tartalmazza.

A vaésarlder6-paritas esetén az 1973Q1-t6l 2011Q4-ig tartd panelnél csak a Kao teszt
jelzett kointegraciot, amelynél 1%-os szignifikancia szinten vethetd el a nullhipotézis. A
Pedroni teszt egyik tesztstatisztikdjanal sem lehetett elvetni a nullhipotézist, a Westerlund

teszt alapjan pedig nem tudtunk dontést hozni. A P. és a P, tesztstatisztikdknal 5% és 1%-o0s

szignifikancia szinten lehetett elvetni a kointegracid hidnyat, azzal az alternativ hipotézissel

szemben, hogy a teljes panel kointegralt. Ugyanakkor a G tesztek nem jelezték, hogy
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legalabb egy egyed a panelben kointegralt lenne, tehat ellentmondasos eredményeket kaptunk.
Ebben az esetben is megvizsgaltuk a CD teszttel a keresztmetszeti fiiggdséget a vizsgalt
valtozok és a reziduum esetén. Minden esetben 1%-o0s szignifikancia szinten el lehetett vetni a
keresztmetszeti fliggetlenséget. De a Westerlund teszt eredményei a robusztus p-értékek

figyelembevételével sem valtoztak meg: P és a P, tesztstatisztikdk esetén 5%-o0s

szignifikancia szinten elvethetd a nullhipotézis, viszont a G teszteknél nem, igy tovabbra sem
tudtunk dontést hozni. Tehat ezen a mintan a PPP-t gyenge koncepcidban csak a Kao teszt

tamogatta. Az eredményeket a B.3.2. mell€klet szemlélteti.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1976Q4-2011Q4) Pedroni, Kao és
Westerlund teszteredményei

A Pedroni teszt az 1976Q1-t61 2011Q4-ig tartd panelnél sem jelzett kointegraciot a monetaris
arfolyammodellek esetén. Egyik tesztstatisztikdnal sem lehetett elvetni a nullhipotézist, egyik
specifikacional sem. Igy a Pedroni teszt alapjan nem tudjuk empirikusan igazolni, hogy
létezik hosszi tavi egyensulyi kapcsolat a vizsgadlt monetaris makrogazdasagi
fundamentumok ¢és a nomindlis arfolyam kozott. Ellenben a Kao teszt ismét mindharom
specifikaciot tamogatja: mindharom esetben 1%-os szignifikancia szinten lehet elvetni a

nullhipotézist. (27. tablazat)

27. tablazat
Pedroni és Kao panel kointegracios teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén

(1976Q4-2011Q4)

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozés modell
modell
tesztstat.  modell érték p-érték érték p-érték érték p-érték
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek 197604-201104
o A 0.430 0.667 0.834 0.798 1.243 0.893
B 0.906 0.818 0.770 0.779 1.949 0.974
C -0.101 0.460 0.999 0.841 1.122 0.869
PP A -0.024 0.490 0.339 0.633 1.046 0.852
B 0.617 0.731 0.562 0.713 1.778 0.962
C -1.999 0.023 -0.325 0.373 0.535 0.704
ADF A -0.879 0.190 -0.033 0.487 -0.064 0.474
B -0.340 0.367 -0.310 0.378 0.315 0.624
C -2.010 0.022 -0.3180 0.375 -0.124 0.451
Kao teszt 197604-201104
ADF A -2.856 0.002 -2.796 0.003 -3.447 0.000
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A Westerlund teszt eredményei romlottak az el6z6 panel eredményeihez képest: ezen a

mintan a teszt csak a kétvaltozos specifikdciot tdmogatta. Ebben az esetben a P és P,

tesztstatisztikdknal 1%-os szignifikancia szinten elvethetdé a kointegracid hidnya, azzal az

alternativ hipotézissel szemben, hogy a teljes panel kointegralt. A G, tesztstatisztikanal pedig

5%-0s szinten vethetd el a nullhipotézis, azzal az alternativ hipotézissel szemben, hogy
legalabb egy egyed a panelben kointegralt. Ez igazolja, hogy létezik hosszu tavl egyensulyi
kapcsolat a vizsgalt monetaris makrogazdasadgi fundamentumok és a nomindlis arfolyam
kozott. Viszont a haromvaltozos specifikdcional nem tudtunk dontést hozni, mert a tesztek
eredményei ellentmondanak egymadsnak: csak a P tesztstatisztikak alapjan lehet elvetni a
kointegracio hidnyat, a G tesztstatisztikdk alapjan nem. Az 6tvaltozos specifikacioknal pedig
egyik teszt alapjan sem lehet elvetni a nullhipotézist. A CD teszt mindharom specifikécio
esetén egyértelmiien keresztmetszeti fliggdséget jelez, ennek ellenére a Westerlund teszt
eredményei nem moddosultak a robusztus p-értékek figyelembevételével sem. Tovabbra is

csak a kétvaltozos specifikaciot timogatja a teszt, azzal a kiilonbséggel, hogy a G, és a P,
tesztstatisztikaknal 10%-os, a P. tesztstatisztikaknal is 5%-os szignifikancia szinten vethetd el

a nullhipotézis. Illetve sem a haromvaltozds, sem az Stvaltozos specifikacional nem lehet
elvetni a nullhipotézist egyik tesztstatisztikanal sem. Tehat a keresztmetszeti fliggdséget
figyelembe véve szintén csak a kétvaltozos specifikacional tudtuk kimutatni a kointegracio
létezését a nomindlis arfolyam és a vizsgalt monetaris makrogazdasadgi fundamentumok
kozott. (B.3.1. melléklet)

A PPP tesztelésénél a Pedroni teszt tovabbra is negativ képet mutat, minden
tesztstatisztika esetén. De a Kao tesztnél ismét 1%-os szignifikancia szinten elvethetd a
kointegracio hidnya. Ebben az esetben gyenge koncepcidban empirikusan igazoltnak tekintjiik
a PPP-t. A Westerlund teszt sem hozott pozitiv eredményeket. A p-értékek alapjan nem
tudtunk dontést hozni, mert a P tesztstatisztikdknal 5%-os szignifikancia elvethetd ugyan a
nullhipotézis, de a G tesztek nem jelzik, hogy legalabb egy egyed a panelben kointegralt
lenne. A CD teszt keresztmetszeti fliggdséget jelez mind a valtozok, mind a reziduum esetén.
A robusztus p-értékek alapjan romlottak is az eredmények a tekintetben, hogy most mar egyik
tesztstatisztika alapjan sem vethetd el a koinetgracid hidnya a Westerlund tesztnél. Tehat ezen
a mintdn, hasonléan az el6z6 panel eredményeihez, csak a Kao teszt tdmogatja gyenge

koncepcioban a PPP empirikus érvényességét. (B.3.2. melléklet)
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Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1980Q1-2011Q4) Pedroni, Kao és
Westerlund teszteredményei

Az 1980Q1-t61 2011Q4-ig tartd panelnél a Pedroni teszt mar kicsit jobb eredményeket hozott,
mint az el6z6 paneleknél. Ez valoszinlileg annak is kdszonhetd, hogy ujabb valutaparok
bevonasaval a vizsgalt iddintervallum rovidiilésének ellenére ndtt a megfigyelések szama
(846-r01 1152-re). Igaz a 16 és a PP tesztstatisztikdk esetén tovabbra sem lehet elvetni a
nullhipotézist, de néhany ADF tesztstatisztika esetén mar igen. A kétvaltozos €s az 6tvaltozos
specifikdcioknal két-két modellezési lehetdségnél is elvethetd a kointegracid hianya az ADF
tesztstatisztika esetén, 5%-os ¢és 10%-os szignifikancia szinten. A haromvaltozos
specifikacional a harom modellezési lehetdség koziil egy esetben vethetd el a nullhipotézis az
ADF tesztstatisztika alapjan, 10%-o0s szignifikancia szinten. Mivel ebben az esetben az
eredmény nagyon érzékeny volt a modellezési lehetdség megvalasztisara, ezért ezt nem
tartjuk robusztus eredménynek, igy a hdromvaltozos specifikdcié Pedroni teszteredményeit
nem tekintjiik empirikus bizonyitéknak. Ha mindhdrom tesztstatisztikat figyelembe vessziik,
akkor a két- és otvaltozos specifikaciot sem tudjuk pozitivan értékelni, de ha csak az ADF
tesztstatisztika alapjan dontiink, akkor a két- és otvaltozos specifikécio is igazolja a hossza
tava egyensulyi kapcsolat 1étezését a vizsgalt monetaris makrogazdasagi fundamentumok és a
nominalis arfolyam kozott. A Kao teszt eredményei sokkal meggy6zébbek: mindharom
specifikacional 1%-os szignifikancia szinten el lehet vetni a kointegracid hidnyat. Ezt

empirikus bizonyitéknak tekintjiik a monetaris arfolyammodellek igazolasaban. (28. tablazat)

28. tablazat
Pedroni és Kao panel kointegracios teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén

(1980Q1-2011Q4)

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozds modell
modell
tesztstat. modell érték p-erték értek p-erték értek p-erték
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek 19800Q1-201104
6 A 0.034 0.513 0.878 0.810 0.676 0.751
B 1.059 0.855 0.990 0.839 1.579 0.943
C 0.420 0.663 1.365 0.914 0.988 0.839
PP A -0.716 0.237 -0.292 0.385 -0.449 0.327
B 0.286 0.613 0.202 0.580 0.484 0.686
C -1.234 0.109 0.183 0.573 -0.271 0.393
ADF A -1.588 0.056 -0.901 0.184 -2.113 0.017
B -1.006 0.157 -1.312 0.095 -1.391 0.082
C -1.883 0.030 -0.398 0.345 -1.088 0.138
Kao teszt 1980Q1-201104
ADF A -2.487 0.006 -3.875 0.000 -4.528 0.000
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A Westerlund teszt eredményei sem hoztak kedvezOtlen eredményeket. Mindharom
specifikacio esetén gyenge koncepcioban taldltunk igazolast a monetaris arfolyammodellek
mellett. A kétvaltozos specifikdciondl mind a négy tesztstatisztika esetén el lehet vetni a
kointegracio hianyat: a G ,a P. ésa P, tesztstatisztikaknal 1%-os szignifikancia szinten, mig
a G, tesztstatisztikanal 5%-os szignifikancia szinten. A haromvaltozos specifikacional a G,
a P.és a P, tesztstatisztikaknal vethet6 el a nullhipotézis, 5%-os szignifikancia szinten. Az
otvaltozos specifikdcional két tesztstatisztika esetén: a G, és a P. esetén 10% és 5%-os

szignifikancia szinten. Viszont a CD teszt mindhdrom specifikaciondl, mind a valtozoknal,
mind a reziduumoknil 1%-os szignifikancia szinten elvetette a keresztmetszeti
fliggetlenséget. A robusztus p-értékek figyelembevételével pedig kicsit modosulnak az
eredmények: csak a korlatozott specifikdciokndl jelez a teszt kointegraciot, az otvaltozos
specifikaciondl nem. Mindkét korlatozott specifikacional hasonlé a helyzet abbol a
szempontbol, hogy a mind a négy tesztstatisztika alapjan el lehet vetni a nullhipotézist. A
kétvaltozos specifikdciondl mind a négy esetben 5%-os szignifikancia szinten, a

haromvaltozos  specifikicional a G, tesztstatisztikanal 5%-os, a masik harom

tesztstatisztikanal 10%-os szignifikancia szinten. Igy a keresztmetszeti fliggéséget figyelembe
véve csak a korlatozott specifikaciok igazoljak empirikusan a monetaris arfolyammodelleket.
(B.3.1. melléklet)

A PPP tesztelésénél a Pedroni teszt tovabbra is teljesen negativ képet mutat: egyik
tesztstatisztikdja alapjan sem lehet elvetni a kointegracio hianyat. Viszont a Kao teszt 1%-os
szignifikancia szinten elveti a nullhipotézist, igy ebben az esetben empirikusan igazoltnak
tekintjiik a PPP-t, gyenge koncepcioban. A Westerlund tesztek is teljesen pozitiv képet

mutatnak. A G,, a P és aP, tesztstatisztikdk alapjan 1%-os szignifikancia szinten lehet
elvetni a nullhipotézist, a G, tesztstatisztikanal pedig 10%-os szignifikancia szinten. Bar a

CD teszt minden véltozo és a reziduum® esetén is keresztmetszeti fiiggéséget jelez (1%-os
szignifikancia szinten), a robusztus p-értékek figyelembevételével sem modosultak az
eredmények. Tovabbra is mind a négy tesztstatisztikdnal elvethetd a kointegracio hianya, csak

a G,,a P és aP, tesztstatisztikaknal 5%-os szignifikancia szinten, a G, tesztstatisztikanal

pedig tovabbra is 10%-os szignifikancia szinten. Igy a PPP empirikus igazolasara a Kao és a

Az 1980Q1-t81 2011Q4-ig tartd panelnél a CD teszthez a reziduum egy MG becslésbdl szarmazik, mert a
PMG becslés 2003 iteraciot kovetden sem futott le.
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Westerlund teszt esetén is taldltunk bizonyitékot, még a keresztmetszeti fiiggdség

figyelembevételével is. (B.3.2. melléklet)

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1985Q1-2011Q4) Pedroni, Kao és
Westerlund teszteredményei

Az 1985Q1-tdl 2011Q4-ig tartd panel eredményei lettek a legkedvezdbbek a hat panelbdl.
Ezen a mintan a Pedroni tesztek kointegraciot jeleznek a monetéris arfolyammodellek és a
tesztstatisztika is elveti egy modellezési lehetdségnél a nullhipotézist 5%-os szignifikancia
szinten, ezen kiviil a PP és az ADF tesztstatisztikak alapjan is mindharom modellezési
lehetdségnél el lehet vetni a kointegracid hidnyat. A PP tesztstatisztikanal két esetben 1%-os,
egy esetben 5%-os szignifikancia szinten, mig az ADF tesztstatisztikanal egy esetben 1%-os,
két esetben 5%-os szignifikancia szinten. A haromvaltozdés specifikaciondl a PP
tesztstatisztikak alapjan az egyes modellezési lehetdségeknél 1%-os, 10%-0s és 5%-os
szignifikancia szinten vethetd el a nullhipotézis, mig az ADF tesztstatisztikak alapjan két
modellezési bedllitasnal 1% és 5%-os szignifikancia szinten. Az G6tvaltozos specifikdcional
pedig az ADF tesztstatisztikaknal lehet elvetni a kointegracié hianyat mindhdrom modellezési
bedllitasnal 1%-os szignifikancia szinten, mig a PP tesztstatisztikanal 5% és 1%-os
szignifikancia szinten lehet dontést hozni a nullhipotézis elvetésérél. A Kao teszt alapjan
szintén mindharom specifikacional el tudjuk vetni a kointegracio hianyat 1%-os
szignifikancia szinten. Igy a monetaris arfolyammodellek mindharom specifikacidja esetén
gyenge koncepcidban igazoltnak tekintjiik a modellt a Pedroni ¢és a Kao teszt alapjan is. (29.

tablazat)
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29. tablazat
Pedroni és Kao panel kointegracios teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén

(1985Q1-2011Q4)

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozés modell
modell
tesztstat.  modell érték p-érték érték p-érték érték p-érték
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek 1985Q1-201104

6 A -1.762 0.039 -0.782 0.217 -0.026 0.490
B -0.405 0.343 0.126 0.550 0.498 0.691

C -0.156 0.438 0.236 0.593 -0.096 0.462

PP A -3.115 0.001 -2.600 0.005 -1.774 0.038
B -1.904 0.029 -1.288 0.099 -1.268 0.103

C -2.459 0.007 -2.100 0.018 -2.492 0.006

ADF A -2.717 0.003 -2.740 0.003 -3.388 0.000
B -1.795 0.036 -1.274 0.101 -2.418 0.008

C -2.116 0.017 -1.693 0.045 -2.735 0.003

Kao teszt 19850Q01-201104
ADF A -4.572 0.000 -4.709 0.000 -5.604 0.000

A Westerlund teszttel szintén mindharom specifikacié esetén talaltunk empirikus igazolést
a monetaris arfolyammodellek mellett, még a keresztmetszeti fiiggdség figyelembevételével
is. A korlatozott két- €s haromvaltozds specifikacional mind a négy tesztstatisztika alapjan
1%-0s szignifikancia szinten el lehet vetni a kointegracid hidnyat. Az Gtvaltozos

specifikacional a G,, a P. és a P, tesztstatisztikdknal tudunk dontést hozni a nullhipotézis

elvetésérdl szintén 1%-os szignifikancia szinten. A CD teszt 1%-o0s szingnifikancia szinten
jelzi a keresztmetszeti fliggéséget mindharom specifikdciondl valamennyi valtoz6 és a
reziduumok esetén is. De a robusztus p-értékek figyelembevételével sem valtoztak meg az
eredmények. A két- és haromvaltozos specifikdcional tovabbra is mind a négy tesztstatisztika
alapjan 1%-os szignifikancia szinten elvethetd a kointegracié hidnya, az Otvaltozos

specifikacio esetén modosultak kicsit a szignifikancia szintek: a G, és a P, tesztstatisztika
alapjan 5%-os, a P tesztstatisztika alapjan 1%-os szignifikancia szinten vethetd el a

nullhipotézis. (B.3.1. melléklet)

A vésarlderO-paritas tesztelésénél is nagyon kedvezd eredményeket kaptunk. A Pedroni
teszt r6 tesztstatisztikdja alapjan is el tudtuk vetni a nullhipotézist két modellezési beallitasnal
is: 10% ¢és 5%-os szignifikancia szinteken. A PP és az ADF tesztstatisztikdknal egyarant
mindharom modellezési bedllitasnal elvethetd a kointegracio hidnya: két esetben 1%-os, egy
esetben 10%-o0s szignifikancia szinten. A Kao teszt alapjan is 1%-os szignifikancia szinten

vethetd el a nullhipotézis. fgy a Pedroni és a Kao tesztek eredményei is igazoljak a PPP

142



empirikus érvényességét. A Westerlund tesztek szintén nagyon kedvezd eredményeket
hoztak. Bar a CD teszt valamennyi valtozd és a reziduum esetén is 1%-os szignifikancia
szinten elveti a keresztmetszeti fliggetlenséget, a robusztus p-értékek figyelembevételével
nem valtoztak meg a Westerlund teszt alapjan hozott dontések. A p-értékek és a robusztus p-
értekek alapjan egyarant 1%-os szignifikancia szinten elvethetd a kointegraci6 hidnya mind a
négy tesztstatisztika esetén. Igy a PPP a Westerlund tesztek eredményeivel is igazolhatd

empirikusan, gyenge koncepcioban. (B.3.2. melléklet)

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1992Q1-2011Q4) Pedroni, Kao és

Westerlund teszteredményei

Az 1992Q1-t61 2011Q4-ig tartd panel eredményei mar nem lettek annyira kedvezdek, mint az
Pedroni teszt két tesztstatisztikdja esetén lehet elvetni a nullhipotézist: a PP teszt esetén 1%-0s
szignifikancia szinten egy modellezési beallitasnal, illetve az ADF tesztstatisztika esetén két
modellezési bedllitasnal 10%-os, illetve 1%-o0s szignifikancia szinten. A haromvaltozos
specifikacional hasonld a helyzet, a PP ¢és az ADF tesztstatisztikak alapjan tudunk dontést
hozni a kointegracio hidnyanak elvetésérdl, valamennyi esetben 1%-o0s szignifikancia szinten:
a PP tesztstatisztika esetén egy modellezési lehetdségnél, az ADF tesztstatisztika esetén két
modellezési lehetdségnél. Az Gtvaltozos specifikacional csak az ADF tesztstatisztika alapjan
lehet elvetni a nullhipotézist két modellezési beallitasnal 10%-os szignifikancia szinten. Ha a
Pedroni teszt mindharom tesztstatisztikdjat figyelembe vessziik, akkor egyik specifikacional
sem itélnénk meg tamogatast a monetdris arfolyammodellek mellett, de ha csak az ADF
tesztstatisztika alapjan dontiink, akkor mindharom specifikacié esetén igazoltnak tekinthetjiik
a monetaris arfolyammodellek empirikus érvényességét, gyenge koncepcidban. A Kao teszt
alapjan mindharom specifikacional 1%-os szignifikancia szinten elvethetd a kointegracid

hidnya, ezt szintén pozitivnak értékeltiik. (30. tablazat)
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30. tablazat
Pedroni és Kao panel kointegracios teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén

(1992Q1-2011Q4)

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozés modell
modell
tesztstat.  modell érték p-érték érték p-érték érték p-érték
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek 19920Q1-201104
6 A 0.731 0.768 0.003 0.501 1.816 0.965
B 1.320 0.907 1.692 0.955 2.691 0.996
C 1.238 0.892 0.713 0.762 1.488 0.932
PP A 0.330 0.629 -0.743 0.229 0.930 0.824
B 0.446 0.672 0.863 0.806 2.037 0.979
C -2.754 0.003 -2.619 0.004 0.390 0.652
ADF A -0.230 0.409 -2.667 0.004 -1.412 0.079
B -1.305 0.096 -0.462 0.322 0.070 0.528
C -2.729 0.003 -3.134 0.001 -1.578 0.057
Kao teszt 1992Q1-201104
ADF A -3.563 0.000 -3.650 0.000 -5.536 0.000

A Westerlund teszt alapjan a monetaris arfolyammodellek mindharom specifikécioja
igazolja a hosszu tavl egyensulyi kapcsolat 1étezését a vizsgdlt monetaris makrogazdasagi
fundamentumok és a nomindlis arfolyam kozott. A kétvaltozos specifikacionil a G,
tesztstatisztika alapjan 10%-os, a P tesztstatisztika alapjan 5%-os, a P, tesztstatisztika
alapjan 1%-os szignifikancia szinten vethetd el a kointegracié hidnya. A haromvéaltozos
specifikaciondl mind a négy tesztstatisztika esetén 1%-os szignifikancia szinten tudunk

dontést hozni a nullhipotézis elvetésérdl. Az oOtvéltozds specifikacional pedig a G,
tesztstatisztika estén 1%-o0s, a P, tesztstatisztika alapjan 10%-os szignifikancia szinten lehet

elvetni a kointegracié hianyat. A CD teszt valamennyi valtozd és reziduum esetén 1%-os
szignifikancia szinten keresztmetszeti fliggdséget jelez. A robusztus p-értékek alapjan hozott
dontéseknél pedig modosulnak az eredmények: csak a haromvaltozés specifikdcio esetén

tudjuk igazoltnak tekinteni a modellt. A kétvaltozos specifikaciondl csak a P, tesztstatisztika

alapjan tudjuk elvetni a nullhipotézist 10%-os szignifikancia szinten, azzal az alternativ
hipotézissel szemben, hogy a teljes panel kointegralt. De a G tesztstatisztikak nem jelzik,
hogy legalabb egy egyed a panelben kointegralt lenne. Ezt negativnak értékeltiik. Az
otvaltozos specifikacional 5%-os szignifikancia szinten elvethetd, hogy nincs kointegracio a
vizsgalt véltozok kozott, azzal az alternativ hipotézissel szemben, hogy legaldbb egy egyed

kointegralt a panelben. Ezt is negativnak értékeltiik, mert csak egy G teszt jelzi ezt. Viszont a
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haromvaltozos specifikacio esetén a G, a P és a P, alapjan 1%-o0s, a G, alapjan 5%-o0s
szignifikancia szinten vethetd el a kointegracid hianya. Ezt pozitivnak értékeltiik. (B.3.1.
melléklet)

A PPP-nél a Pedroni tesztnek csak az ADF tesztstatisztikédja alapjan lehet egy modellezési
lehetdségnél elvetni a kointegracid hianyat, 5%-os szignifikancia szinten. Ezt negativnak
értekeltiik. Viszont a Kao tesztnél 1%-os szignifikancia szinten elvethetd a nullhipotézis az
egyetlen modellezési bedllitasnal. Ez alapjan empirikusan igazoltnak tekintjilk a PPP-t. A
Westerlund teszt eredményei is igazoljadk a PPP-t ezen a mintdn, még a keresztmetszeti

fiiggdség figyelembevételével is. A G, a P. és a P, tesztstatisztikdk alapjan el lehet vetni a

kointegracio hidnyat, 1%-os szignifikancia szinten. A CD teszt a valtozoknal és a reziduumnal
1%-os szignifikancia szinten elveti a keresztmetszeti fliggetlenséget, de a robusztus p-értékek

alapjan hozott dontések sem modositanak az eredményeken. A G,, a P és a P,

tesztstatisztikdk alapjdn tovébbra is elvetheté a kointegracié hidnya, csak 5%-os

szignifikancia szinten. Ezt az esetet is pozitivnak értékeltiik. (B.3.2. melléklet)

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1996Q1-2011Q4) Pedroni, Kao és
Westerlund teszteredményei

Az eurdzdna bevonasaval rovidebb iddintervallumot tudtunk megvizsgalni, és bar igy nott a
keresztmetszeti egyedek szdma, Osszességében ez mar a megfigyelések szamanak
csokkenéséhez vezetett. Ez latszik is a Pedroni teszt eredményein; a teszt valdsziniileg
érzékeny a megfigyelések szamara. A két- és haromvaltozos specifikdcional csak a Pedroni
teszt ADF tesztstatisztikajanal lehet elvetni a nullhipotézist két-két modellezési beallitasnal,
5% ¢és 10%-os szignifikancia szinteken. Az Otvaltozos specifikdcional viszont egyik
tesztstatisztika alapjan sem vethetd el a kointegracio hianya. Ha a Pedroni teszt mindhdrom
tesztstatisztikdjanak eredményét figyelembe vessziik a dontésnél, akkor egyik specifikdcio
esetén sem igazolhatok empirikusan a monetaris arfolyammodellek. Ha csak a Pedroni teszt
ADF tesztstatisztikdja alapjan dontiink, akkor a két- és haromvaltozos specifikacional
igazoltnak tekinthetjiik a modellt. A Kao teszt esetén mindhdrom specifikacional talaltunk
empirikus igazolast a monetaris arfolyammodellekre: a két- és haromvaltozos specifikacional
5%-0s szignifikancia szinten, az Otvaltozds specifikacional 1%-os szignifikancia szinten

vethetd el a kointegracio6 hianya. (31. tablazat)
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31. tablazat
Pedroni és Kao panel kointegracios teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén

(1996Q1-2011Q4)

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozés modell
modell
tesztstat.  modell érték p-érték érték p-érték érték p-érték
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek 1996Q1-201104
rd A 0.105 0.542 1.278 0.899 3.155 0.999
B 1.702 0.956 2.604 0.995 3.974 1.000
C 1.562 0.941 0.727 0.766 2.993 0.999
PP A -0.808 0.210 0.791 0.786 2.538 0.994
B 0.208 0.582 1.882 0.970 3.391 1.000
C -0.871 0.192 -1.046 0.148 2.382 0.991
ADF A -1.831 0.034 -1.345 0.089 0.174 0.569
B -1.564 0.059 -0.020 0.492 0.292 0.615
C -1.044 0.148 -2.180 0.015 -0.325 0.373
Kao teszt 19960Q1-201104
ADF A -2.082 0.019 -2.197 0.014 -4.569 0.000

A Westerlund tesztek eredményei szintén mindharom specifikdcional aldtdmasztjak a
monetaris arfolyammodellek empirikus érvényességét. A két- és a haromvaltozos specifikacio
esetén is hasonlo eredményeket értiink el: a G, tesztstatisztika alapjan 5%-os, a G,
tesztstatisztika alapjan 10%-o0s, a P tesztek alapjan 1%-os szignifikancia szinten vethetd el a
kointegracio hidnya mindkét specifikdcional. Az oOtvaltozos specifikdcio esetén a G,
tesztstatisztika alapjan 1%-o0s, a P tesztstatisztika alapjan 5%-os szignifikancia szinten
vethetd el nullhipotézis. A CD teszt csak a haromvaltozos specifikacio reziduumjanal nem
tudta elvetni a keresztmetszeti fiiggetlenséget, minden mas esetben elvetette azt (1%-os
szignifikancia szinten). fgy mindharom specifikacional szamolni kell a keresztmetszeti
fliggdséggel, de a robusztus p-értékek alapjan hozott dontések sem valtoztatjadk meg az
eredményeket: a keresztmetszeti fiiggéséget figyelembe véve tovabbra is mindharom
specifikacional empirikusan igazoltnak tekintjiik a monetaris arfolyammodelleket, gyenge
koncepcioban. A kétvaltozos specifikacional a G,, a P. és a P, tesztstatisztikdknal tudjuk
elvetni a nullhipotézist 10%-os szignifikancia szinten. A hdromvaltozds specifikacional mind
a négy tesztstatisztika esetén elvethetd a kointegracid hidnya 10%-o0s szignifikancia szinten.

Az 6tvaltozos specifikaciondl pedig a G, tesztstatisztika esetén 5%-os szignifikancia szinten,

a P tesztstatisztika esetén 10%-os szignifikancia szinten. (B.3.1. melléklet)
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A PPP-nél a Pedroni teszt csak az ADF tesztstatisztika esetén tudta elvetni a
nullhipotézist, de mindhdrom modellezési beallitdsnal: egy esetben 5%, két esetben 10%-o0s
szignifikancia szinten. Ha mindharom tesztstatisztikat figyelembe vessziik a dontésnél, akkor
nem tekintjiik empirikusan igazoltnak a PPP-t, de ha csak az ADF tesztstatisztika alapjan
dontiink, akkor empirikusan igazoltnak tekinthetjiik a vasarloeré paritast a Pedroni teszt
alapjan. A Kao teszt 1%-os szignifikancia szinten veti el a kointegracid hidnyat, ezt
pozitivnak értékeltiik. A Westerlund teszt is kedvezd eredményeket mutat a keresztmetszeti
fliggdség figyelembevétele nélkiil és annak figyelembevételével is: mindkét esetben
empirikusan igazolja, hogy létezik hosszu tava egyensulyi kapcsolat a nominalis arfolyam és
a megfeleld arszinvonalak kozott. A keresztmetszeti fliggdség figyelembevétele nélkiil 1%-os

szignifikancia szinten vethetd el a kointegracio hidnya, kivéve a G, tesztstatisztikat, ahol 5%-

os szignifikancia szinten. A CD teszt valamennyi valtozd és a reziduum esetén is 1%-o0s
szignifikancia szinten elveti a keresztmetszeti fliggetlenséget. A robusztus p-értékek alapjan a

G, tesztstatisztikanal 5%-o0s, a mésik harom tesztstatisztikanal 10%-os szignifikancia szinten

vethetd el a nullhipotézis. gy a keresztmetszeti fiiggdség figyelembevétele nem valtoztatja

meg a PPP igazoltsagaval kapcsolatos dontést. (B.3.2. melléklet)

A harom panel kointegracios teszt koziil a Pedroni teszt hozta a legkevésbé kedvezo
eredményeket. Mindharom tesztstatisztika eredményét figyelembe véve csak az 1985Q1-t6l
2011Q4-ig tartd panelnél jelzett kointegraciét, de ezen a mintdn a monetaris
arfolyammodellek mindharom specifikacioja €s a PPP esetében is. A legtobb esetben a
Pedroni teszt ADF tesztstatisztikdja mutatott kointegraciot (a teljes vizsgélat soran, a PPP
tesztelését is beleértve, az esetek kb. 42%-aban), ezt koveti a PP tesztstatisztika (a teljes
vizsgalat soran az esetek kb. 18%-aban) és a 16 teszt csak par esetben (a teljes vizsgalat soran
az esetek kb. 7%-4ban). Ha csak az ADF tesztstatisztika eredményét vessziik figyelembe,
akkor az 1980Q1-t6] kezd6dé panelnél a monetaris arfolyammodellek két- és Otvaltozos
a monetaris modellek mindharom specifikacioja esetén, tovabba az 1996Q1-t6l 2011Q4-ig
tartd panelnél a monetaris modellek két- €s haromvaltozos specifikacidja és a PPP esetén is.
fgy a monetaris arfolyammodelleknél az esetek Kkoriilbeliil 56%-aban értiink el pozitiv
eredményt a Pedroni teszttel, a PPP esetén pedig hatbol két esetben, azaz az esetek

egyharmadéban.
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A Kao teszt ezzel szemben minden mintan az 0sszes esetben, azaz a monetaris

A Westerlund tesztnek mind a négy tesztstatisztikajat értékeltiik. Ez alapjan a teszt a
monetaris arfolyammodellek korlatozott specifikacidit tobb esetben tamogatta, mint az
otvaltozds specifikaciot és a vasarloerd-paritast, illetve elsdsorban az idében rovidebb, tobb
valutapart tartalmazo mintdkon jelzett kointegraciot a vizsgalt valtozok kozott. Mivel a
keresztmetszeti fiiggetlenséget dsszességében (a valtozok és a reziduumok kozotti fiiggdséget
is vizsgaltuk) valamennyi mintan el lehetett vetni, igy a bootstrap eljarassal ujraszamolt p-
értékek alapjan is értékeltiik a Westerlund teszt eredményeit. A keresztmetszeti fliggdség
figyelembevételével az 6tvaltozos specifikacio eredményei jelentdsen modosultak: a korabbi
négy panel helyett igy csak két panelnél jelzett kointegraciot a teszt a vizsgalt valtozok kozott.
A kétvaltozods specifikacional eredetileg minden mintan ki lehetett mutatni a koinetgraciot, a
keresztmetszeti fliggdséget figyelembe véve kis mértékben modosult a helyzet: egy minta
eredményei kedvezdtlenné véltak a hatbol, az 1992Q1-t6l kezd6dd panel eredményei, azaz o6t
panel esetén kaptunk pozitiv eredményeket. A haromvaltozos specifikacio és a PPP
eredményei nem modosultak a keresztmetszeti fiiggdség figyelembevételével. A
haromvaltozos specifikaciot tovabbra is hat panelbél 6t panel igazolja, hasonléan a
kétvaltozos specifikacidhoz; a PPP tesztelésénél pedig négy panel mutat pozitiv eredményeket
mindkét esetben (a keresztmetszeti fliggdség figyelembevételével és anélkiil). A dontésnél
mind a négy tesztstatisztikat figyelembe vettiik, de minden olyan esetben, melyet pozitivan
értékeltiink, arra a kdvetkeztetésre jutottunk, hogy a teljes panel kointegralt. Ha csak a két G
tesztnél tudtuk volna elvetni a nullhipotézist, akkor csak annyit tudndnk megallapitani, hogy
legalabb egy egyed kointegralt a vizsgalt panelben. Ilyen megallapitast egy esetben sem
kellett tenniink. A monetaris arfolyammodelleknél egy esetben (1976Q1-t6]1 kezd6dd panel
nél harom esetben (1973Q1-t61 kezd6dd panelnél a p-érték és a robusztus p-érték alapjan, és
az 1976Q1-t61 kezd6do panelnél a p-érték alapjan) kaptunk konfliktusos eredményeket, azaz
amikor a két-két tesztstatisztika eredménye ellentmondott egymasnak (a tesztek a teljes panelt
kointegraltnak mutattak, de nem jelezték, hogy legalabb egy egyed a panelben kointegralt).

Osszességében elmondhatd, hogy a legtobb esetben a monetaris arfolyammodellek
kétvaltozés specifikacidja igazolja, hogy a nominalis arfolyam és a vizsgalt monetaris
makrogazdasagi fundamentumok (nomindlis pénzkinalat, redljovedelem) kozott létezik
hosszl tava egyensulyi kapcsolat, ezt kdveti a hdrom-, majd az 6tvaltozos specifikacio. A PPP

kicsit szerepelt jobban az Otvaltozds specifikacional. Ha a Pedroni tesztnél csak az ADF
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tesztstatisztika alapjan dontiink, akkor a kétvaltozos specifikaciot az esetek kortilbeliil 88%-
aban, a haromvaltozés specifikaciot az esetek koriilbeliil 79%-aban, az Otvaltozos
specifikaciot az esetek koriilbeliil 63%-aban, a PPP-t az esetek koriilbeliil 67%-4ban lehetett
gyenge koncepcioban empirikusan igazolni. Elsdsorban az idében révidebb, tobb valutapart
tartalmazo panelek szerepeltek jobban. Minden mintan sikeriilt kimutatni legalabb egy panel
kointegracios teszttel a monetaris arfolyammodellek és a PPP empirikus érvényességét, azaz
igazolhat6 volt a kointegraci6 a vizsgalt monetaris makrogazdasdgi fundamentumok
(nominalis pénzkinalat, redljovedelem, arszinvonal) és a nominalis arfolyam kozott. Tovabba
a monetaris arfolyammodellek mindharom specifikacidja igazolast nyert minden mintan

legalabb egy tesztelési eljarassal.

4.5 Kointegralt panelbecslések eredményei

Mivel az iddsoros kointegracios teszteknek kisebb az erejiik, mint a panel kointegracios
teszteknek, ezért az irodalom egyre inkabb a panel technikédk alkalmazasa felé fordult az
arfolyammodellek tesztelése soran, majd a panelben torténd becslés is egyre inkébb elterjedt a
90-es évek végétdl. MacDonald — Husted [1998] négy panelen végzett becsléseket,
melyekbdl két panel 21 OECD-orszéagot tartalmazott, két panel pedig 17 eurdpai orszagot. A
vizsgalt orszagok valutdinak dolldr, marka és jen arfolyamait becsiilte meg éves adatokon,
1973 és 1994 kozott. Az adatai az IFS adatbazisbol szarmaztak: M1-es pénzkinalat, redl GDP,
illetve a rovid tava kamatok. Mind a négy panel eredménye empirikusan bizonyitja a
monetaris arfolyammodellek feltevéseit. Tovabbi sikereket értek el a monetaris
arfolyammodellek empirikus érvényességének igazolasaban: Mark és Sul [2001], Rapach és
Wohar [2004], Crespo-Cuaresma et al. [2005], Groen [2005], Cerra és Saxena [2010],
Dabrowski et al. [2014]. Tobbek kozott Mark és Sul [2001] is megallapitotta, hogy az
arfolyamok orszagparonkénti becslése nem preciz, ezért 6k is a panel technikdk alkalmazésa
fel¢ fordultak. Mintan beliili becslés és eldrejelzés soran is azt kaptak, hogy a nomindlis
arfolyam kointegralt a vizsgdlt monetaris makrogazdasdgi fundamentumokkal, illetve
megallapitottak, hogy a monetaris makrogazdasagi fundamentumoknak jelentds az elérejelzd
ereje a jovobeli arfolyammozgasokat illetéen. A becslések soran negyedéves adatokat
alkalmaztak egy 19 OECD-orszagbol all6 panel esetén (18 valuta dollararfolyamat
tartalmazta), amely 1973Q1-t61 1997Q1-ig terjed6 iddszakot dlelt fel. A mintavételi iddszakot

dontd tobbségében a lebegtetés jellemezte. Az adatok az IFS adatbazisbol szarmaztak, a
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nominalis pénzkinalatot az adathiany miatt M0-al, M1-el, M2-el és M3-al is kozelitették, attol
fiiggben, hogy melyik orszdgra milyen adat allt rendelkezésre. A redljovedelmet pedig a
termelési indexszel proxyztak. (Mark — Sul [2001]) Elemzésiiket kdvetéen maés szerzok is
felhasznaltdk ezt az adatbazist (az IMF International Financial Statistics cimli CD-jérol
gyljtott adatokat), gy, mint Rapach és Wohar [2004], illetve Basher és Westerlund a [2009].
Rapach és Wohar [2004] szintén igazolast talalt a monetdris arfolyammodellek empirikus
érvényessége mellett panelelemzéssel Mark — Sul [2001] mintdjan, ami éles ellentétben allt az
orszagparonként kapott becslési eredményeikkel. A paneleket LSDV (Least Squares Dummy
Variables — Osszevont fix hatdsu panelbecslés dummy valtozo(k) bevonasaval), korrigalt
LSDV alkalmazasaval®®, és korlatozott dinamikéju SURY modszerrel — feltételezték a
meredekségi egyiitthatok homogenitasat a keresztmetszeti egyedek mentén — becsiilték meg,
illetve Pesaran et al. [1999] éltal fejlesztett PMG becslést is futtattak. A haromvaltozos
redukalt formajat becsiiltétk a monetaris arfolyammodelleknek, mely sordn a becsiilt
egyiitthatok eldjelei szinte minden esetben megfeleltek a varakozasoknak, és az egyiitthatok
mértéke is elfogadhatd volt. Crespo-Cuaresma et al. [2005] hat kozép-kelet eurdpai orszag
(Csehorszadg, Magyarorszag, Lengyelorszag, Romania, Szlovékia, Szlovénia) valutdjanak
euroarfolyamat vizsgalta meg 1994 és 2002 kozott havi adatokon. A pénzkinalatot M2-vel, a
realjovedelmet az ipari termelési indexszel kozelitették, melyeket az IFS adatbazisbol nyertek
ki, kiegészitve az egyes orszdgok adatbazisaival. A panelt 6tféle becslési eljarassal becsiilték
meg: OLS, fix hatasu becslés, FM-OLS, DOLS ¢és PMG. A becsiilt egylitthatok eldjelei
valamennyi becslésnél megfeleltek a varakozasoknak, és az egylitthatok mértéke is kozelitette
az elmélet altal vart mértéket. Igy empirikusan sikeriilt bizonyitani a szerzdknek, hogy a
monetaris makrogazdasagi fundamentumok a monetaris arfolyammodellek feltevéseivel
Osszhangban befolyasoljdk a nominalis arfolyam hosszu tava viselkedését. Meg kell jegyezni,
hogy Crespo-Cuaresma ¢€s szerzoOtrasai [2005] a becslés soran szignifikdns Balassa —
Samuelson hatast mutatott ki. Groen [2005] egy kisebb panelt becsiilt meg a Groen és
Kleibergen [2003] 4altal kifejlesztett panel VEC eljarassal. A panel harom arfolyamot

tartalmazott: a kanadai dollar, a japan jen, és az amerikai dollar eur6d arfolyamat. Illetve a

crer

(nominalis arfolyam, a redl GDP, M3) alkalmazott 1975Q1 ¢és 2000Q4 kozott. Az
eredményeik empirikusan igazoltdk a monetdris arfolyammodellek allitasait. Csak a

realjovedelem esetén becsiiltek nagyobb hatast a nomindlis arfolyamra a vartnal, amit a

* Kao — Chiang [2000] alapjan.
47 Mark et al. [2005] alapjan.
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Balassa — Samuelson hatdssal magyaraztak. Elérejelzéseket is végeztek, melyek kettd, harom
€s négy éves horizontokon jobb eldrejelzést nytjtottak a véletlen bolyongasnal, és az idésoros
elorejelzéseknél. Cerra és Saxena [2010] egészen nagy panellel dolgozott, 98 orszag
dollararfolyamat vizsgaltak meg éves adatokon 1960 és 2004 kozott. A mintat FM-OLS és
DOLS modszerekkel becsiilték meg. A becsiilt egylitthatok eldjele és mértéke is megfelelt a
varakozasoknak. Dabrowski et al. [2014] a kozép-kelet eurdpai orszagok eurd arfolyamait
nemcsak gyenge koncepcioban tesztelte 2001Q4 és 2012Q4 kozott, de a szerz6k FM-OLS
modszerrel i1s megbecsiilték az Osszeallitott panelt. Mivel a becsiilt egyiitthatok eldjele
megfelel a varakozéasoknak, és a mértékiik is elfogadhato, igy a szerzok igazoltnak tekintették,
hogy a kozép-kelet eurdpai orszagok eurd arfolyamainak hosszi tava viselkedése
magyarazhatd a monetaris arfolyammodellekkel.

Pedroni [1996] egy korai verzidja Pedroni [2001]-es munkdjanak, de a cikk elsd
verzidjaban nemcsak szimulaciokat végzett, hanem meg is becsiilte a vasarlderd-paritast FM-
OLS modszerrel. Havi és éves IFS adatokat egyarant becsiilt 1974-t61 1993-ig. A kiilonb6zo
vizsgalatok soran 20-25 orszag valtozodi keriiltek bele a panelekbe. Bar a szerz6 nem volt
elégedett az eredményekkel, mert az alkalmazott teszt a legtobb esetben elutasitotta, hogy az
arszinvonalkiilonbség egyiitthatoja egy, ennek ellenére a becsiilt egyiitthatok egyhez kozeli
értéket vettek fel, ami nem tekinthetd teljesen negativ eredménynek. Pedroni [2001] mar nem
csak FM-OLS modszerrel, hanem DOLS mddszerrel is megbecsiilte a vasarloerd-paritést.
Hasonl6 adatokat vizsgalt meg, mint az 1996-os cikkében: havi IFS adatokat 1973 janiusatol
1993 novemberéig 20 orszagra. Az adott orszagok dollararfolyamait vizsgalta, és az
arszinvonalat Gjra a CPI-vel kozelitette. Az eredményeket tovabbra is negativan értékelte,
mert el lehetett vetni a nullhipotézist, hogy a becsiilt meredekségi egylitthatok egyet vesznek
fel, bar az egyiitthatok kozel voltak egyhez. Robertson et al. [2014] nemcsak gyenge
koncepcioban, de kointegralt panelbecsléssel is megvizsgalta a PPP fennallasat a mexikoi
peso dollararfolyamra 1982M1 és 2010M2 kozott. Az dsszedllitott panelt FM-OLS és DOLS
madszerrel becsiilték meg. Bar egyhez kozeli értékeket kaptak a becsiilt egyiitthatokra, de a #-
teszt elutasitotta, hogy az egyiitthatok egyes értéket vettek fel, ezért a szerzok negativan
értékelték az eredményeiket. Ugyanakkor az aktivan kereskedett termékek esetén igazolhato
volt a PPP erds formdja.

A panelbecsléseink sordn viszonylag mi is kedvezd eredményekre jutottunk. A
kovetkezokben a vizsgalt hat panel becslési eredményeit mutatjuk be mind a monetaris
modellek, mind a PPP esetén. A monetaris arfolyammodelleket és a PPP-t Gtféle,

nemstacioner panelek becslésére alkalmas eljarassal becsiiltik meg: teljesen moddositott
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legkisebb négyzetek modszerével (FM-OLS), dinamikus legkisebb négyzetek modszerével
(DOLS), dinamikus fixhatas-becsléssel (DFE), csoportatlag (MG) és Osszevont csoportatlag
(PMG) becsléssel.

4.5.1 FM-OLS becslési eredmények

Az FM-OLS-t nemstacioner heterogén panelek kointegrald vektoranak becslésére
alkalmazzak. A becslés nem jelenti le a hibakorrekcios egyiitthatokat, feltételezi, hogy a
fiiggd valtozo és a magyarazo valtozok az egyes keresztmetszeti egyedeknél kointegraltak. A
keresztmetszeti egyedek szaméara egyetlen k6zos kointegralod vektort becsiil, de megengedi az
egyedi fix hatasok és a rovid tavl hatasok heterogenitasat a keresztmetszeti egyedek mentén.
A monetaris modellek esetén az Osszes megbecsiilt valtozé csupan 13%-a nem volt
szignifikans, de a becsiilt szignifikdns valtozok egynegyedének az elméleti varakozasokkal
ellentétes lett az elbjele. Igy végiil a monetaris modelleket az esetek 46%-aban sikeriilt
igazolni. Ekkor a becsiilt kointegracios vektorokban a valtozok eldjelei megegyeztek az
elmélet altal vart eldjelekkel és a valtozok egyiitthatoinak mértéke kozelitette a vart mértéket.
A PPP esetén csak két esetben kaptunk nem szignifikéns valtozot, és egy esetben sem fordult
eld, hogy a becsiilt szignifikans egyiitthatok eldjele ne feleljen meg a varakozasoknak. Ennek
koszonhetéen az esetek 89%-aban sikeriilt igazolni a PPP empirikus érvényességét. A
monetaris arfolyammodelleket inkdbb az idében rdévidebb és tobb valutapart tartalmazo
paneleknél sikertilt igazolni, és a kétvaltozos korlatozott specifikacid hozta a legtobb pozitiv
eredményt. A PPP-t csak két esetben nem sikeriilt empirikusan bizonyitani: az 1985Q1-t6l
2011Q4-ig tarto, illetve az 1996Q1-t6l 2011Q4-ig tarté panelek csoportatlag becslésénél. A
modellekre minden mintadn taldltunk valamilyen igazolast: bizonyos becslési verzid és
bizonyos specifikacié esetén. Bar nem tekintjiik sziikséges feltételnek a modellek
igazolasdban az aranyossdg ¢és a szimmetria hipotézisének teljestilését, Wald teszttel
megvizsgaltuk azokat. Az ardnyossdgi hipotézis teljesiilése esetén azt varjuk, hogy a
pénzkinalatok, a redljovedelmek és az arszinvonalak valtozasanak hatdsa szaz szézalékban
jelenjen meg a nominalis arfolyam valtozasadban, azaz olyan egylitthatokat varunk, melyek
egyes értéket vesznek fel, az elméleti varakozasoknak megfeleld eldjellel. A monetaris
arfolyammodelleknél a becsiilt szignifikdns egyiitthatok csupan 3%-&nal, viszont a PPP
becslésénél a becsiilt szignifikans egyiitthatok egyharmadandl nem lehetett elvetni az
aranyossagi hipotézist. A szimmetria hipotézise a monetaris modelleknél csak az 6tvaltozos

specifikacional vizsgalhatd. Ekkor azt varjuk, hogy az adott hazai és kiilfoldi valtozo
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egylitthatdjanak mértéke szimmetrikus, azaz nagyon hasonld. A monetaris modellek esetén a
becstilt szignifikans egylitthatok koriilbeliil 7%-aban, mig a PPP esetén a becsiilt szignifikans
egyiitthatok kortilbeliill 19%-dban nem vethetdé el, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozok

egylitthatoi szimmetrikusak. Az eredmények a B.4. szamu mellékletben talalhatok.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1973Q1-2011Q4) FM-OLS becslési

eredményei

Az 1973Q1-t6]1 2011Q4-ig tartd6 panel nem hozott tul kedvezd eredményeket a monetéris
arfolyammodellek tekintetében. Csak a kétvaltozos becsléseknél taldltunk empirikus
bizonyitékot arra, hogy a monetaris makrogazdasdgi fundamentumok a monetéris
arfolyammodellek feltevéseivel 6sszhangban befolyasoljak a nominalis arfolyam hosszu tava
viselkedését. Az Otvaltozds specifikacid esetén az Osszevont €s a csoportatlag becslésnél is
volt egy-egy nem szignifikdns valtozd a becsiilt kointegralo vektorban. Ezen kiviil a
csoportatlag becslésnél valamennyi szignifikdns valtozo egyiitthatdjanak eldjele, az dsszevont
becslésnél csak a hazai realjovedelem egyiitthatojanak eldjele, a sulyozott Gsszevont
becslésnél pedig mindkét realjovedelem egyiitthatojanak eldjele ellentétes a varakozasokkal.
fgy egyik esetben sem tekintjiik igazoltnak a monetaris arfolyammodelleket. A Wald teszt az
Osszes esetben elveti az aranyossagi és a szimmetria hipotézisét is.

A haromvaltozos specifikacional hasonlo a helyzet. Az dsszevont €s a sulyozott 6sszevont
becsléseknél a redljovedelem-kiilonbségek egyiitthatoinak eldjele nem felel meg a
varakozasoknak, a csoportatlag becslésnél pedig nem is lett szignifikdns a realjovedelmek
kiilonbsége. Bar a csoportatlag becslésnél a pénzkinalatok kiilonbsége a vart modon
befolyasolja az arfolyamot, de ez a kointegralé vektor csak részben tiikr6zi a monetaris
modellek elképzeléseit, ezért ebben az esetben sem tekintjiik igazoltnak a modellt. A Wald
teszt valamennyi valtozo esetén elveti az aranyossagi hipotézist.
eredményt értiink el: a kompozit valtoz6 mindhdrom esetben szignifikans, pozitiv eldjeli, és
az egyiitthatok mértéke is elfogadhato. Ezekben az esetekben igazoltnak tekintjiik a monetaris
arfolyammodelleket. Az aranyossagi hipotézis viszont egyik esetben sem teljestil.

Az idOben leghosszabb panelnél a PPP empirikus érvényességét is sikeriilt bizonyitani
mindhdrom becslési verzid esetén. A valtozok eldjelei megfeleldek, s az egylitthatok mértéke

abszolut értékben kozel van egyhez. Olyannyira, hogy a csoportatlag becslésnél egyik valtozo
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esetén sem vethetd el az ardnyossagi hipotézis, és a szimmetria teljesiilésére is van esély a

Wald teszt eredménye szerint. A PPP-t mindhdrom esetben empirikusan igazoltnak tekintjiik.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1976Q4-2011Q4) FM-OLS becslési
eredményei

Az 1976Q1-t61 2011Q4-ig tartd panel becsléseinél nem sokat valtozott a helyzet, az
eredmények hasonldak lettek. A monetaris modellek 6t- és haromvaltozos specifikacioinal
nem sikeriilt igazolni a modellt, de a kétvaltozos specifikacid esetén kedvezd eredményeket
értiink el. Az 6tvaltozods specifikacional a csoportatlag becslés hozta a legrosszabb eredményt:
itt csak a hazai pénzkinalat lett szignifikans a becsiilt kointegracios vektorban, de annak is
ellentétes az eldjele a varakozasokkal, a tobbi valtozd pedig nem lett szignifikans. Az
Osszevont ¢és a sulyozott Osszevont becslés ugyanolyan eredményt hozott: csak a
pénzkinalatok eldjelei felelnek meg a véarakozasoknak, a redljovedelmek eldjelei nem. Az
aranyossagi hipotézis és a szimmetria hipotézise egyik becslési verzional, egyik valtozo
esetén sem teljestl.

A haromvaltozos specifikacid becslési eredményei mindharom becslési verzional hasonld
eredményekhez vezettek a vizsgdlt szempontok szerint: bar mindhdrom esetben
szignifikansak a becsiilt valtozok, a realjovedelmek kiilonbsége egyik esetben sem mutat az
elméleti varakozasokkal Osszhangban 1évé eldjelet. Emiatt egyik esetben sem tekintjiik
igazoltnak a modellt. A Wald tesztek pedig ismét elvetik az ardnyossagi hipotézist
valamennyi valtozo6 esetén.

Viszont sikert értiink el a kétvaltozos specifikacid Osszevont és sulyozott Osszevont
becsléseinél. A becsiilt kompozit valtozok eldjelei jok, az egylitthatok mértéke elfogadhato.
Ebben a két esetben igazoltnak tekintjiik a monetaris arfolyammodelleket. De a csoportatlag
becslésnél nem lett szignifikans a becsiilt kompozit valtozd. Az aranyossagi hipotézist pedig
elveti a Wald teszt mindkét szignifikdns valtozo esetén.

A PPP-t ezzel ellentétben mindharom becslési verzidval sikeriilt empirikusan igazolni.
Valamennyi becsiilt egylitthatd eldjele helyes, és a mértékiik abszolut értékben kozel van
egyhez. A csoportatlag becslésnél a Wald teszt egyik valtozoéndl sem tudta elvetni az
ardnyossagot, és a szimmetria hipotézisét sem; az dsszevont becslésnél pedig a szimmetria
hipotézisét nem lehetett elvetni. Igy az 1973Q1-t6] és 1976Q4-t8] kezd6dé paneleken
csoportatlag eljarassal becsiilt PPP a legjobb az FM-OLS becslések eredményei kozott a

tekintetben, hogy még az aranyossag €s a szimmetria hipotézisét sem lehet elvetni egyik
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valtozonal sem, tulteljesitve ezzel az Aaltalunk meghatdrozott empirikus igazoltsaghoz

sziikséges kritériumokat.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1980Q1-2011Q4) FM-OLS becslési
eredményei

Az 1980Q1-t6] 2011Q4-ig tartd panel tartalmazza a legtobb megfigyelést a vizsgalt panelek
koziil, ennek ellenére a monetaris arfolyammodellek redukalt formajanak FM-OLS becslései
nem javultak az el6z6 két panel eredményeihez képest. Ismét csak a kétvaltozos specifikécid
Osszevont €s sulyozott dsszevont becslései igazoljak a monetaris arfolyammodellek empirikus
érvényességét. Az Otvaltozos specifikacid 0Osszevont becslésénél nem szignifikansak a
redljovedelmek, bar a pénzkinalatok eldjelei €s azok egyiitthatdoinak mértéke is megfeleld. A
sulyozott Osszevont becslésnél rossz a redljovedelmek egyiitthatdéinak eldjele, igaz a
pénzkinalatok eldjele €s egyiitthatéinak mértéke ismét elfogadhatod. A csoportatlag becslésnél
pedig a pénzkinalatokkal van probléma: a hazai pénzkinalat eldjele rossz, mig a kiilfoldi
pénzkinalat nem is lett szignifikans, de jok a realjovedelmek eldjelei. Mivel a kointegracios
vektorok csak részben tiikrozik a monetaris arfolyammodellek feltevéseit, ezért egyik esetben
sem tekintjlik igazoltnak a modellt. Az ardnyossagi hipotézist és a szimmetria hipotézisét az
Osszes valtozo esetén el lehet vetni.

A haromvaltozos specifikdcio sem hozott jobb eredményeket. Az 6sszevont €s a sulyozott
Osszevont becsléseknél a realjovedelmek kiilonbségének eldjele nem tiikrozi a monetaris
arfolyammodellek feltevéseit, mig a csoportatlag becslésnél ez a valtozd nem is lett
szignifikans. Emiatt ezekben az esetekben nem tudjuk empirikusan bizonyitottnak tekinteni a
monetaris arfolyammodelleket. Az aranyossagi hipotézis ismét valamennyi valtozd esetén
elvethetd.

Viszont a kétvaltozos specifikacio becslései ujra sikert hoztak. Az dsszevont €s a sulyozott
Osszevont becslésnél a kompozit valtozo egyiitthatojanak eldjele és mértéke is megfeleld, ez a
véltozé csak a csoportatlag becslésnél nem lett szignifikans. Igy két esetben empirikusan
igazoltnak tekintjiik a monetaris arfolyammodelleket. Az ardnyossagi hipotézist viszont
mindkét szignifikans valtozé esetén elveti a Wald teszt.

A vasarloerd-paritds az el6z6 becslésekhez hasonléan ezen a mintdn is jol szerepelt.
Mindharom becslési verzional jok az eldjelek, és az egyiitthatok mértéke is kozel van a
varthoz. Az 0sszevont becslésnél a hazai pénzkinalat esetén nem lehetett elvetni, hogy az

egylitthatd egy, illetve a csoportatlag becslésnél nem lehetett elvetni, hogy a kiilfoldi
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pénzkinalat minusz egy. Mindharom esetben empirikusan bizonyitottnak tekintjiik, hogy a
nominalis arfolyam hosszl tava viselkedését a PPP feltevéseivel 6sszhangban befolyéasoljék a

megfeleld arszinvonalak.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1985Q1-2011Q4) FM-OLS becslési
eredményei

Az 1985Q1-t61 2011Q4-ig tartd panelen végzett becslések viszont sokkal sikeresebbnek
bizonyultak a monetaris modellek tekintetében az eddigieknél. Az 6tvaltozos specifikacid
esetén az Osszevont és a sulyozott Osszevont becslésnél is Osszhangban vannak a becsiilt
egylitthatok eldjelei a varakozasokkal, ¢s a mértékiik is elfogadhatd. Mivel ebben a két
esetben sikeriilt az elméleti varakozasoknak megfeleld kointegracios vektorokat becsiilni,
ezért ezekben az esetekben igazoltnak tekintjiik, hogy a monetaris makrogazdasagi
fundamentumok az elméleti varakozasokkal 6sszhangban befolyasoljak a nominalis arfolyam
hosszu tavi viselkedését. Sajnos a csoportatlag becslésnél a hazai pénzkinalat eldjele
ellentétes a varakozasokkal, ezért ebben az esetben nem tekintjiik igazoltnak a monetaris
modellek feltevéseit. Az ardnyossagi hipotézist és a szimmetria hipotézisét valamennyi
valtoz6 esetén elveti a Wald teszt.

A haromvaltozos specifikacio esetén a csoportatlag becslésnél kaptunk pozitiv eredményt.
A becsiilt kointegracios vektor valtozéinak eldjelei jok, és a valtozok egyiitthatoinak mértéke
is elfogadhat6. Igy ezt szintén a sikeres becslésekhez soroljuk. Ellenben az dsszevont és a
sulyozott 0sszevont becslésnél a redljovedelmek kiilonbségének az elméleti feltevésekkel
ellentétes lett az eldjele. Emiatt ezekben az esetekben nem tekintjiik igazoltnak a monetaris
arfolyammodelleket. Az aranyossagi hipotézist a Wald teszt ismét elvetette minden valtozo
esetén.

A kétvaltozos specifikacid ezen a mintan is jol szerepelt. Az dsszevont és a sulyozott
Osszevont becslésnél is taldltunk bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek empirikus
érvényességére. A becsiilt kompozit valtozok eldjele pozitiv, és az egyiitthatok mindkét
esetben egyhez kozeli értéket vesznek fel. Viszont a csoportatlag becslésnél nem lett
szignifikdns a kompozit valtozdé a becsiilt kointegraciés vektorban. Ebben az esetben
természetesen nem tekintjiik igazoltnak a modellt. A Wald teszt mindkét szignifikans valtozé
esetén elveti az aranyossagi hipotézist.

A vasarloerd-paritas is jol szerepelt. Az 6sszevont €s a sulyozott dsszevont becslésnél is

sikertilt alatamasztani a PPP empirikus érvényességét. A becsiilt kointegracios vektorban a
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valtozok egylitthatéinak mértéke nagyon kdzel van egyhez, és az eldjelek is megfelelnek a
varakozéasoknak. Az 6sszevont becslésnél a kiilfoldi arszinvonal esetén még az aranyossagot
sem lehet elvetni. A csoportatlag becslésnél sajnos a hazai arszinvonal nem lett szignifikans,
bar a kiilfoldi arszinvonal esetén nem lehet elvetni az ardnyossagot, az egyiitthatojanak
mértéke és eldjele igy teljesen megfelel a véarakozasoknak. Ebben az esetben mégsem
tekintjiilk igazoltnak a PPP-t, mert a kointegracids vektor csak részben tiikkrozi az elméleti

feltevéseket.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1992Q1-2011Q4) FM-OLS becslési
eredményei

Az 1992Q1-t61 2011Q4-ig tartd panelen végzett becslések még az elobbi eredményeknél is
kedvezdbbek lettek. A rovidebb és tobb keresztmetszeti egyedet tartalmazo panel kedvezett a
egy esetben talaltunk igazoldst a monetaris arfolyammodellek mellett: az FM-OLS 6sszevont
becslési verzioja esetén. A becsiilt kointegracios vektorban a valtozok eldjelei helyesek, és az
egylitthatok mértéke is kozeliti a vart mértéket. A Wald teszt pedig nem veti el az ardnyossagi
hipotézist a kiilfoldi redljovedelem esetén. A sulyozott 6sszevont €s a csoportatlag becslésnél
nem tekintettiik igazoltnak a monetaris modellek allitasait, mivel a stlyozott &sszevont
becslésnél a kiilfoldi realjovedelem eldjele negativ, illetve a csoportatlag becslésnél a
pénzkinalatok nem lettek szignifikansak. Bar az utobbi becslésnél a kiilfoldi redljovedelem
esetén a Wald teszt nem veti el az aranyossagi hipotézist. A tobbi valtozonal nem lehet
aranyossagrol beszélni, illetve a szimmetria hipotézise sem teljesiilt egyik esetben sem.

De a haromvaltozés specifikdcid6 mindhdrom becslési verzid esetén aldtamasztotta a
monetaris arfolyammodellek elméleti feltevéseit. A becsiilt kointegracids vektor valtozoinak
eldjelei 6sszhangban vannak az elméleti feltevésekkel, és az egylitthatok mértéke is kozeliti a
vart mértéket. Az ardnyossagi hipotézist viszont minden valtozonal elveti a Wald teszt.

A kétvaltozos specifikacional is ugyanez a helyzet: mindharom becslési verzio esetén
empirikusan bizonyitottnak tekintjiik, hogy a monetaris makrogazdasagi fundamentumok
hosszu tavon befolyasoljadk a nomindlis arfolyam viselkedését, mivel a becsiilt kompozit
valtozok eldjele pozitiv, és az egyiitthatok mértéke is kozeliti a vartat. Az aranyossagi
hipotézis pedig ismét nem teljesiil egyik valtozé esetén sem.

A PPP becslésénél szintén ilyen sikereket értiink el. Mindharom becslési verzid esetén

empirikusan igazoltnak tekintjiik a modellt: az arszinvonalak eldjelei helyesek, és az
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egylitthatok mértéke is elfogadhatd. A kiilfoldi arszinvonal csoportatlag becslésénél még az

aranyossag sem vethetd el. A szimmetriat viszont valamennyi esetben elveti a Wald teszt.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1996Q1-2011Q4) FM-OLS becslési
eredményei

Az 1996Q1-t61 2011Q4-ig tartd panel sem hozott rossz eredményeket. Az Otvaltozos
specifikacional az Osszevont €s a sulyozott Osszevont becslés is alatdmasztja a monetaris
arfolyammodellek 4llitasait: a becsiilt kointegracids vektorok valtozoinak eldjelei
Osszhangban vannak az elméleti varakozasokkal, és az egylitthatok mértéke is elfogadhatd. Az
Osszevont becslésnél a Wald teszt még az aranyossagot sem veti el a kiilfoldi realjovedelem
esetén. A csoportatlag becslésnél a pénzkinalatok eldjele ellentétes a varakozasokkal (a hazai
pénzkinalat példaul negativ eldjelli, eszerint a hazai pénzkinalat ndvekedésének hatasara a
nominalis arfolyam felértékelddne), ezért ebben az esetben nem tekintjik igazoltnak a
monetaris arfolyammodellek allitasait. Bar a redljovedelmek esetén a Wald teszt nem veti el a
szimmetriat.

A haromvaltozoés specifikacional szintén két esetben tekintettiik igazoltnak a monetaris
arfolyammodellek allitasait: az 6tvaltozos esethez hasonléan az Osszevont és a sulyozott
Osszevont becslés esetén. A becsiilt egyiitthatok eldjelei helyesek, és mértékiik is kozeliti a
vart egyes, illetve minusz egyes értéket. Viszont a csoportatlag becslésnél a pénzkinalatok
kiilonbségének a varakozasokkal ellentétes lett az eldjele, igy ebben az esetben nem talaltunk
empirikus bizonyitékot arra, hogy a monetaris makrogazdasagi fundamentumok a monetaris
arfolyammodellek feltevéseivel dsszhangban befolyasoljdk a nominalis arfolyam hossza tava
viselkedését. A Wald teszt valamennyi valtozé esetén elutasitotta az ardnyossagi hipotézist.

A kétvaltozos specifikacio eredményei nagyon hasonldak lettek az 6t- €s haromvaltozos
specifikaciok eredményeihez, azzal a kiilonbséggel, hogy ebben az esetben a csoportatlag
becslésnél nem is lett szignifikans a becsiilt fundamentumokbodl képzett kompozit valtozo. De
az Osszevont és a sulyozott Osszevont becsléseknél igazoltnak tekinthetjiik a monetaris
arfolyammodelleket, mivel a becsiilt kompozit valtozok eldjele pozitiv, és az egyiitthatok
mértéke is kozeliti a vart mértéket. Sajnos mindkét kompozit valtoz6 esetén elveti a Wald
teszt az aranyossagi hipotézist.

A vasarloerd-paritas becslései szintén kedvezoek lettek; mint ahogy a tobbi mintan, ebben
az esetben sem kaptunk kidbranditd eredményeket. A PPP két becslési verzid esetén is

igazolhat6: Osszhangban a minta el6z0 becsléseivel az Osszevont €és a stlyozott dsszevont
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becslés igazolja empirikusan a PPP Allitasait. Ezekben az esetekben a becsiilt arszinvonalak
megfeleld eldjeliiek, és az egylitthatok mértéke is elfogadhatd. A csoportatlag becslésnél
viszont nem lett szignifikdns a hazai arszinvonal, bar a kiilfoldi arszinvonalnal a Wald teszt
nem veti el az aranyossagot. Ezt az esetet nem tekintjiik pozitiv eredménynek. A Wald teszt a

tobbi esetben mind az aranyossag, mind a szimmetria hipotézisét elveti.

A monetéris arfolyammodellek specifikacioit és a vasarloerd-paritast is 18-18 esetben
vizsgaltuk meg (hat panel esetén, harom becslési verzioval). A monetaris arfolyammodelleket
az Otvaltozos specifikaciok koriilbeliil 28%-aban sikeriilt igazolni, elsésorban a rovidebb és
tobb valutapart tartalmazd panelek esetén. A haromvaltozés specifikaciok az esetek
egyharmadédban hoztak pozitiv eredményt, szintén a rovidebb és tobb keresztmetszeti egyedet
tartalmazd mintdkon, mig a kétvaltozos specifikaciok a vizsgalatok koriilbeliil 78%-aban
bizonyitottdk empirikusan a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. A vasarloerd-paritas
becslései is nagyon kedvezdek lettek, az esetek koriilbeliil 89%-aban sikeriilt igazolni a PPP
allitasait. A monetaris arfolyammodelleket és a PPP-t is minden mintan sikeriilt igazolni
legalabb egy specifikacio, illetve legaldbb egy becslési verzido esetén. A monetaris
arfolyammodellek specifikaciol koziil egyértelmiien a kétvaltozds specifikacid szerepelt a

legjobban, ezt koveti a harom, majd az 6tvaltozos specifikacio.

4.5.2 DOLS becslési eredmények

A DOLS szintén nemstacioner panelek kointegrald vektoranak becslésére hasznalhato, de ezt
a becslést elsdsorban homogén panelek vizsgalatara fejlesztették ki. Hasonl6 az FM-OLS-hez
a tekintetben, hogy nem jelenti le a hibakorrekcios egyiitthatokat, egyetlen k6zos kointegralo
vektort becsiil a vizsgalt keresztmetszeti egyedek szdmara, illetve ez a becslés is lehetové
teszi az egyedi fix hatdsok és a rovid tava hatdsok heterogenitidsat. A késleltetések és a
jovobeli értékek szamanak automatikus beallitdsdnal a monetaris modellek esetén a valtozok
majdnem 18%-a nem lett szignifikdns, és a szignifikdns valtozok 20%-4ndal az egyiitthatok
eléjelet nem feleltek meg az elméleti varakozasoknak. Mig Kao — Chiang [2001]
beallitasaival csak 2 becsiilt valtozd nem lett szignifikans, ami a becsiilt valtozok kb. 5%-a, de
minden szignifikans véltozo eldjele osszhangban volt az elméleti varakozasokkal. Igy a
monetaris modelleket az automatikus beallitdsok kicsit tobb mint felében sikertilt igazolni, s
ismét a korlatozott modellek (a két- és haromvaltozos specifikacio) szerepeltek jobban. Kao —

Chiang [2001] bedllitasaival csak egy esetben nem sikeriilt igazolni a monetaris modelleket:
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az 1976Q1-t61 2011Q4-ig tartd panel otvaltozos specifikdciojanal, igy az esetek koriilbeliil
95%-ban kaptunk pozitiv visszajelzést. PPP esetén az automatikus bedllitdsoknal a becsiilt
valtozok koriilbeliil 8%-a nem lett szignifikans, ami harom becsiilt valtozoét jelent, de minden
becsiilt szignifikans valtozo eldjele megfelelt a varakozdsoknak. Kao — Chiang [2001]
beallitasaival minden valtozo szignifikdns lett a PPP becslésnél, és csak az 1973Q1-t6l
2011Q4-ig tartd panelnél kaptunk rossz eldjeleket az arszinvonalakra. Igy az automatikus
beallitdsokkal és Kao — Chiang [2001] bedllitasaival is a PPP-t az esetek kicsit tobb, mint
83%-aban lehetett igazolni. A monetéris arfolyammodellekre és a vasarloerd-paritasra ismét
minden mintdn taldltunk valamilyen igazoldst, bizonyos becslési verzid ¢és bizonyos
specifikéacio esetén. A DOLS becsléseknél is megvizsgaltuk az ardnyossag és a szimmetria
hipotézisének teljesiilését. A monetaris modellek automatikus bedéllitdsa esetén az esetek
koriilbeliill 14%-aban, Kao — Chiang [2001] beallitasaival az esetek egynegyedében nem
lehetett elvetni az aranyossagi hipotézist a vizsgalt szignifikdns valtozok esetén. A szimmetria
hipotézisét az automatikus beallitasokndl a becsiilt szignifikans egyiitthatok 24%-anal, Kao —
Chiang [2001] beallitasaival a becsiilt szignifikans egyiitthatok kortilbelill 28%-nal nem
lehetett elvetni. A vésarlderd-paritasnal nagyobbak az eltérések a kétféle beallitas esetén az
egyes hipotéziseknél. Az ardnyossagi hipotézist az automatikus beallitdisoknal a becsiilt
szignifikans egylitthatok kb. 58%-anal, Kao — Chiang [2001] beallitdsaival a becsiilt
szignifikans egyiitthatok csak koriilbeliill 17%-4nal nem lehetett elvetni. Ellenben a
szimmetria hipotézisének teljesiilésére nagyobb esély van a PPP becslése estén Kao — Chiang
[2001] beallitasaival, ekkor a becsiilt szignifikans egylitthatok felében nem lehetett elvetni a
szimmetria hipotézisét, mig az automatikus bedllitadsokkal csak az esetek egyotodében van
esély arra, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozok ugyanolyan mértékben befolyasoljak a
nominalis arfolyam hosszi tavl viselkedését. Az eredmények a B.5. szdmu mellékletben

talalhatok.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1973Q1-2011Q4) DOLS becslési
eredményei

Az automatikus bedllitdsokkal csak a kétvaltozos specifikdciok becslése soran értiink el
pozitiv eredményeket a monetéris arfolyammodellek tekintetében, mig Kao — Chiang [2001]
beallitasaival mindharom specifikacio esetén igazolast nyertek a monetaris arfolyammodellek
feltevései. Az 6tvaltozos specifikacio automatikus beéllitasokkal teljesen negativ képet mutat.

A kiilfoldi redljovedelem egyik becslési verzional sem lett szignifikans, és tobb esetben
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kaptunk a varthoz képest ellentétes eldjelet a becsiilt szignifikdns valtozoknal: az 6sszevont €s
a sulyozott Osszevont becslésnél a hazai redljovedelemnél, a csoportatlag becslésnél pedig
mind a harom szignifikans valtozonal (pénzkindlatok és hazai redljovedelem). Bar a Wald
teszt az 0sszevont becslés pénzkindlatai esetén nem veti el a szimmetriat, egyik esetben sem
tekintjiik igazoltnak a monetaris modelleket. Ezzel szoges ellentétben Kao — Chiang [2001]
beallitdsaival az egyik legjobb becslést kaptuk az 6tvaltozds specifikdciora. A becsiilt
kointegrald vektorban a valtozok egyiitthatoi abszolut értékben egyhez kozeli értéket vesznek
fel, és az eldjelek is helyesek. A Wald teszt nem veti el az aranyossagi hipotézist harom
valtozo esetén: a kiilfoldi pénzkinalatnal és a realjovedelmeknél, illetve a szimmetria
hipotézise sem vethetd el sem a pénzkinalatok, sem a redljovedelmek esetén. Ebben az
esetben empirikusan bizonyitottnak tekintjiik a monetaris arfolyammodellek feltevéseit.

Az automatikus beéllitasokkal a haromvaltozos specifikaciok becslései sem hoztak sikert.
Az 0sszevont €s a sulyozott dsszevont becslésnél a redljovedelem-kiilonbségeknek rossz lett
az elgjele, illetve az a csoportatlag becslésnél nem is lett szignifikdns. A Wald teszt
valamennyi valtozoé esetén elveti az aranyossagot. Viszont Kao — Chiang [2001] beallitasaival
ismét sikert konyvelhettiink el. A becsiilt kointegracids vektorban az elméleti varakozasoknak
megfelelok az eldjelek, és az egylitthatok mértéke abszolut értékben kozel van egyhez. A
Wald teszt nem tudta elvetni az ardnyossagot a pénzkinalatok kiilonbsége esetén. Ebben az
esetben empirikusan igazoltnak tekintjiik a modellt.

A kétvaltozos specifikacid becslései mindkét beallitas esetén sikeresnek bizonyultak. Az
automatikus beallitasokndl mindhdrom becslési verzid esetén pozitiv a becsiilt kompozit
valtozo eldjele, és az egylitthatok mértéke is kozeliti a vartat. A Wald teszt mindharom
valtozonal elveti az ardnyossagi hipotézist. Kao — Chiang [2001] beallitasaival a becsiilt
egylitthat egyhez kozeli értéket vesz fel, eldjele pozitiv, é¢s a Wald teszt nem tudja elutasitani
az aranyossagi hipotézist. Azaz ez a becslés tulteljesiti az altalunk meghatarozott elfogadasi
kritériumokat, igy ezt kifejezetten jo eredménynek értékeljiik. Mind a négy becslés esetén
igazoltnak tekintjliik a monetéris arfolyammodellek allitasait.

Ellentétben az eddigi eredményekkel a PPP becslése az automatikus beallitdsokkal hozott
sikert. Mindharom becslési verzid esetén igazoltnak tekintjiik a PPP feltevéseit, mivel a
becsiilt valtozok eldjelei megfeleldek, és az egyiitthatok mértéke is elfogadhatd. A Wald teszt
egyetlen esetben tudta elvetni az aranyossagi hipotézist: a hazai arszinvonalnal a csoportatlag
becslésnél. A tobbi esetben nem lehetett elvetni sem az ardnyossag, sem a szimmetria
hipotézisét, ami igen jo eredménynek szamit. Kao — Chiang [2001] beallitasaival ezen az egy

mintan nem sikeriilt igazolni a PPP-t: a becsiilt valtozok szignifikansak, de az elméleti
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varakozasokkal ellentétes az eldjeliik. Ettol fiiggetleniil a Wald teszt nem tudta elvetni a
szimmetria hipotézisét a becsiilt két arszinvonalndl. Ebben az esetben nem tekintjiik

empirikusan igazoltnak a PPP-t.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1976Q4-2011Q4) DOLS becslési
eredményei

Az 1976Q1-t6l 2011Q4-ig tartd panelen végzett becslések egy kicsit rosszabb eredményeket
hoztak az eldbbi becsléseknél, annak ellenére, hogy tjabb két arfolyam bevonasaval nétt a
megfigyelések szama, a vizsgalt id6szak rovidiilésének ellenére. Az Gtvaltozos specifikacid
becslései ezen a mintan sem az automatikus bedllitdsokkal, sem Kao — Chiang [2001]
beallitasaival nem hoztak eredményt. Az automatikus beallitasoknal tobb valtoz6 eldjele
ellentétes lett az elméleti varakozasokkal: az 6sszevont és a sulyozott dsszevont becslésnél a
realjovedelmek eldjelei, a csoportatlag becslésnél pedig a pénzkinalatok eldjelei. Ezen kiviil a
csoportatlag becslés esetén a realjovedelmek nem is lettek szignifikdnsak. A helytelen
eldjelek ellenére a csoportatlag becslésnél a Wald teszt nem tudta elvetni a szimmetriat a
pénzkinalatok esetén. Osszességében mivel a becsiilt kointegracids vektorok csak részben,
illetve a csoportatlag becslésnél egyaltalan nem tiikkrozik az elméleti feltevéseket, ezért
ezekben az esetekben nem tekintjiilk empirikusan igazoltnak a monetaris arfolyammodellek
allitasait. A Kao — Chiang [2001] beallitasaival becsiilt kointegracidos vektorban sem lettek
szignifikansak a redljovedelmek, bar a pénzkinalatok eldjelei 6sszhangban vannak az elméleti
varakozasokkal. A Wald teszt mindkét szignifikdns valtozd esetén elveti az ardnyossagi
hipotézist és a szimmetria hipotézisét. Ezt az esetet is negativnak értékeljiik.

A haromvaltozos specifikacio esetén az automatikus beallitasokkal végzett becsléseknél is
hasonlé a helyzet. Mindharom becslési verzional helytelen eldjeliiek lettek a becsiilt
realjovedelem-kiilonbségek. Ezekben az esetekben igy nem tudjuk igazoltnak tekinteni a
monetaris arfolyammodellek allitasait. A Wald teszt valamennyi véltozd esetén elveti az
aranyossagi hipotézist. Ezzel ellentétben Kao — Chiang [2001] beallitasaival nem kaptunk
kedvezdtlen eredményeket. A becsiilt valtozok eldjelei megfeleldek, és az egyiitthatok
mértéke is kozeliti a vartat. A Wald teszt a pénzkindlatok kiilonbsége esetén még az
aranyossagi hipotézist sem tudta elvetni. Ezt az esetet pozitivnak értékeltiik.

A kétvaltozos specifikacio becslései ismét kedvezd eredményeket hoztak. Az automatikus
beallitasokkal végzett becslések koziil az 6sszevont €s a sulyozott 6sszevont becslés igazolja a

monetaris modelleket. A becsiilt kompozit valtozok eldjele pozitiv, az egylitthatok mértéke

162



kicsit alacsony, de elfogadhato. A Wald teszt sajnos mindkét valtozd esetén elveti az
aranyossagi hipotézist. A csoportatlag becslésnél viszont nem lett szignifikdns a becsiilt
kompozit valtozo, ezt az esetet természetesen negativan értékeltiik. Kao — Chiang [2001]
beallitasaival pedig az egyik legjobb eredményt kaptuk a kétvaltozos esetre: a becsiilt
kompozit valtozo6 eldjele pozitiv, az egyiitthato tulajdonképpen egy, és a Wald teszt sem tudta
elvetni az aranyossagi hipotézist a becsiilt kompozit valtozd esetén. Ez a becslés minden
kritériumnak megfelel, még tobbnek is, mint amit elvarasként megfogalmaztunk. Ebben az
esetben bizonyithatd, hogy a monetaris makrogazdasagi fundamentumok a monetaris
arfolyammodellek feltevéseivel 6sszhangban befolyasoljak a nominalis arfolyam hosszu tava
viselkedését.

A vasarloer6-paritas szintén jol szerepelt mindkét bedllitdssal. Az automatikus
beallitasokat alkalmazva mindharom becslési verzio esetén sikeriilt igazolni a PPP feltevéseit.
A becsiilt arszinvonalak eldjelei megfeleloek, mértékiik abszolut értékben kozel van egyhez,
olyannyira, hogy a Wald teszt egyik valtoz6 esetén sem tudta elvetni az ardnyossagi
hipotézist. A szimmetridt viszont mindhdrom becslési verzional elvetette. Kao — Chiang
[2001] beallitasaival is hasonloan kedvezd a helyzet: a becsiilt arszinvonalak eldjelei
megfeleloek, az egyiitthatok mértéke kozeliti a vartat. A Wald teszt nem tudta elvetni a
szimmetriat a hazai és a kiilfoldi arszinvonal esetén, de az ardnyossagi hipotézist mindkét

valtozonal elvetette. A PPP-t mind a négy esetben empirikusan igazoltnak tekintjiik.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1980Q1-2011Q4) DOLS becslési
eredményei

Az 1980Q1-t8l 2011Q4-1g tartd panelen végzett vizsgalatok eredményei kedvezdbbek lettek,
mint az el6z6 minta eredményei. Bar az automatikus beallitdsokkal becsiilt Gtvaltozos
specifikéacio tovabbra sem hozott sikert. Az dsszevont becslésnél nem lettek szignifikansak a
realjovedelmek; a stlyozott Gsszevont becslésnél a hazai redljovedelemnek ellentétes az
eldjele a varttal (a hazai realjovedelem novekedésével a nominalis arfolyam felértékelddik, a
becslés pedig leértékelddést mutat), illetve a kiilfoldi redljovedelem nem lett szignifikans. A
csoportatlag becslésnél pedig a pénzkindlatok problémasak: a hazai pénzkinalat eldjele
ellentétes a varttal (a hazai pénzkinalat novekedésével a nominalis arfolyam leértékelddik, a
becslés felértékelddést mutat), a kiilfoldi pénzkinalat pedig nem is lett szignifikdns. Bar a
Wald teszt a csoportatlag becslésnél nem veti el a redljovedelmek szimmetridjat, ezekben az

esetekben nem tekintjiik igazoltnak a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. Ezzel
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ellentétben Kao — Chiang [2001] bedllitdsaival a modell empirikusan bizonyitottnak
tekinthetd: a becstilt valtozok eldjelei helyesek, és az egyiitthatok mértéke is kozeliti a vart
mértéket. A Wald teszt a pénzkinalatok esetén nem veti el a szimmetriat.

A haromvaltozos specifikacid automatikus beallitasokkal torténd becslései soran két
esetben talaltunk igazolast a monetaris arfolyammodellek mellett: az 6sszevont és a stlyozott
Osszevont becsléseknél. Ezekben az esetekben a becsiilt kointegracios vektor valtozoinak
elojelei helyesek, és az egyiitthatok mértéke is kozeliti a vartat. A csoportatlag becslésnél a
pénzkinalatok kiilonbségének eldjele ellentétes az elméleti varakozasokkal, a realjovedelmek
kiilonbsége pedig nem lett szignifikans. Ezt az esetet negativan értékeljiik. A Wald teszt
minden szignifikans valtoz6 esetén elveti az ardnyossagi hipotézist. Kao — Chiang [2001]
beallitasaival is kedvezd becslést kaptunk a haromvaltozos specifikaciora: a becsiilt valtozok
eldjelei helyesek, és az egylitthatok mértéke is elfogadhat6. Ebben az esetben igazoltnak
tekintjiik a monetaris arfolyammodellek allitasait. A Wald teszt mindkét valtozo esetén elveti
az aranyossagi hipotézist.

A kétvaltozos specifikacio automatikus beallitasokkal végzett becslései koziil szintén az
Osszevont és a sulyozott Gsszevont becslés igazolja a monetaris modelleket. A becsiilt
kompozit valtozo mindkét esetben pozitiv, és az egyiitthatok nagyon kozel vannak egyhez. A
Wald teszt mindkét esetben elveti az ardnyossagi hipotézist. A csoportatlag becslésnél viszont
nem lett szignifikdns a kompozit valtozd. Kao — Chiang [2001] beallitasaival szintén
igazolhato a modell: a becsiilt kompozit valtozd pozitiv, és az egyiitthatd mértéke is
elfogadhatd. A Wald teszt elveti az aranyossagi hipotézist ebben az esetben is.

A vasarloerd-paritast is sikeriilt empirikusan igazolni mindkét beallitassal. Az automatikus
beallitasokkal végzett Osszevont és sulyozott 0sszevont becslések sordn értiink el pozitiv
eredményt. Mindkét esetben a becsiilt arszinvonalak eldjelei 6sszhangban vannak az elméleti
varakozasokkal, és az egyiitthatok mértéke abszolut értékben nagyon kozel van egyhez. A
Wald teszt a két becslésnél a hazai arszinvonalak esetén nem tudta elvetni az ardnyossagi
hipotézist. A csoportatlag becslésnél viszont a hazai arszinvonal nem lett szignifikans, igy
ebben az esetben nem tudtuk empirikusan bizonyitani a PPP allitasait. Kao — Chiang [2001]
beallitasaival még ennél is jobb eredményeket értiink el: a becsiilt arszinvonalak eldjelei
helyesek, az egyiitthatok mértéke abszolut értékben nagyon kozel van egyhez, a Wald teszt
nem veti el az ardnyossagi hipotézist egyik arszinvonalndl sem, és a szimmetria hipotézise
sem vethetd el. Ez a PPP becslés minden szempontnak megfelel, igy ebben az esetben is

empirikusan igazoltnak tekintjiik a PPP allitasait.
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Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1985Q1-2011Q4) DOLS Dbecslési
eredményei

Az 1980Q1-t61 2011Q4-ig tartd panel vizsgalatanal is tobb esetben sikeriilt igazolast talalni a
vizsgalt modellek empirikus érvényességére, de az automatikus bedllitasokkal végzett
becslések az Otvaltozos specifikdcion tovabbra sem hoztak eredményt. Az Osszevont €s a
sulyozott dsszevont becslésnél a kiilfoldi pénzkinalat nem lett szignifikans, a csoportatlag
becslésnél pedig a hazai pénzkinalatnak lett ellentétes elbjele a varthoz képest. Igy egyik
esetben sem talaltunk empirikus bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek mellett. A Wald
teszt az 0sszevont €s a slyozott dsszevont becslés esetén a kiilfoldi redljovedelmeknél nem
tudta elvetni az ardnyossagi hipotézist. Kao — Chiang [2001] beéllitasaival viszont sikertilt
igazolni a monetaris arfolyammodellek allitasait az 6tvaltozds specifikacid esetén: a becstilt
valtozok eldjelei 6sszhangban vannak a vart eldjelekkel, és az egylitthatok mértéke is kozeliti
a vartat. A Wald teszt a kiilfoldi pénzkindlatnal nem tudta elvetni az aranyossagi hipotézist.

A haromvaltozos specifikacid becslései mindkét beallitassal sikeresek lettek. Az
automatikus beallitasokkal végzett 6sszevont és sulyozott 0sszevont becslésnél az egyiitthatok
nagyon kozel vannak egyhez, mig a csoportatlag becslésnél elfogadhatd az egyiitthatok
mértéke. A becsiilt valtozok eldjele valamennyi esetben megfelelt a varakozasoknak, igy
mindharom esetben igazoltnak tekintjiik a modellt. A Wald teszt az 6sszevont és a stlyozott
Osszevont becslések realjovedelem kiilonbségeinél nem tudta elvetni az ardnyossagi
hipotézist. Kao — Chiang [2001] beallitdsaival szintén jO eredményt értiink el: a becsiilt
valtozok eldjelei megfeleldek, és az egyiitthatok mértéke is elfogadhato, igy ezt az esetet is
pozitivnak értékeltiik. A Wald teszt ebben az esetben sem tudta elvetni az aranyossagot a
redljovedelmek kiilonbsége esetén.

A kétvaltozos specifikacid becsléseivel szintén alatamaszthatok a monetaris
arfolyammodellek allitasai. Az automatikus bedllitdsok esetén az Osszevont és a sulyozott
Osszevont becsléssel tudjuk igazolni a monetaris arfolyammodelleket: a becsiilt kompozit
valtozo pozitiv, és mindkét egyiitthaté nagyon kozel van egyhez. A csoportatlag becslésnél
sajnos nem lett szignifikans a makrogazdasagi fundamentumokbol képzett kompozit valtozo.
A Wald teszt mindkét szignifikdns valtozo esetén elveti az aranyossagi hipotézist. Kao —
Chiang [2001] beallitasaival szintén j6 eredményeket kaptunk: a becsiilt valtozo pozitiv, és az
egylitthatd mértéke is kozeliti a vartat, igy ebben az esetben is igazoltnak tekintjiik a modellt.

Sajnos a Wald teszt ekkor is elveti az ardnyossagot a kompozit valtozé esetén.

165



A vasarloerd-paritas becslései is kedvezoek lettek. Az automatikus beallitasokkal végzett
becslések koziil ismét az Osszevont és a sulyozott dsszevont becslések igazoljadk a PPP
allitasait. Az egylitthatok mértéke nagyon kozel van egyhez, és az eldjeleik is megfeleldek.
Raadasul a Wald teszt egyik kiilfoldi arszinvonalndl sem tudta elvetni az ardnyossagi
hipotézist. De a csoportatlag becslésnél — az el6z6 mintan végzett becsléshez hasonloan — nem
lett szignifikdns a hazai arszinvonal, igy ezt az esetet negativnak értékeltiik. A Kao — Chiang
[2001] beallitasaival végzett becslés is alatamasztja, hogy a hazai és a kiilfoldi arszinvonal a
PPP feltevéseivel 6sszhangban befolyasolja a nomindlis arfolyam hosszu tava viselkedését. A
becsiilt kointegracios vektor valtozoinak egylitthatoi abszolut értékben egyhez kozeli értéket
vesznek fel, és az eldjeliik is megfelel6. Bar a Wald teszt mind az aranyossagi hipotézist,

mind a szimmetria hipotézisét elveti a vizsgalt valtozok esetén.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1992Q1-2011Q4) DOLS becslési
eredményei
Az 1992Q1-t61 2011Q4-ig tartd panelen végzett becslések koziil szinte az 0Osszes
eredményesnek bizonyult. Az Otvaltozés specifikdcio automatikus bedllitasokkal végzett
becslései koziil az dsszevont és a sulyozott dsszevont becslés tdmasztja ala empirikusan a
monetaris arfolyammodellek allitasait. A becsiilt kointegracios vektor valtozoinak eldjelei
Osszhangban vannak az elméleti varakozasokkal, és az egyiitthatok mértéke is kozeliti a vartat
(pl. a kiilfoldi realjovedelmek egyiitthatdi nagyon kozel vannak egyhez). A Wald teszt egyik
becsiilt kiilfoldi redljovedelemnél sem tudta elvetni az ardnyossagi hipotézist, viszont a
szimmetria hipotézisét valamennyi esetben elvetette. A csoportatlag becslésnél sajnos nem
lettek szignifikansak a pénzkinalatok, bar a redljovedelmek egyiitthatoinak mértéke
olyannyira kozeliti a vartat, hogy a Wald teszt sem a hazai, sem a kiilfoldi realjovedelem
esetén nem tudta elvetni az ardnyossagi hipotézist, s6t, még a szimmetria hipotézisét sem. De
ebben az esetben nem tudjuk igazoltnak tekinteni a modellt, mert a becsiilt kointegracios
vektor csak részben tiikrozi az elmélet allitasait. A Kao — Chiang [2001] beéllitasaival végzett
becslést szintén pozitiv eredménynek tekintjiik, bar ebben az esetben a becsiilt valtozok
egylitthatoinak mértéke heterogénebb, mint az el6zé esetben. A becsiilt valtozok eldjelei
megfeleloek. A Wald teszt az Osszes vizsgalt valtozonal elvetette az aranyossdg ¢és a
szimmetria hipotézisét is.

A haromvaltozés specifikacid valamennyi becslése esetén igazoltnak tekintettiik a

monetaris arfolyammodellek feltevéseit. Az automatikus beallitdsokkal végzett mindhdrom
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becslési verzio sikeres lett: a becsiilt valtozok eldjelei 6sszhangban vannak az elméleti
varakozasokkal. Az Osszevont és a stlyozott Osszevont becslések esetén az egyiitthatok
mértéke abszolut értékben nagyon kozel van egyhez. A Wald teszt a reédljovedelmek
kiilonbsége esetén egyik becslésnél sem tudta elvetni az ardnyossagi hipotézist. A
csoportatlag becslésnél az egyiitthatok mértéke kicsit heterogénebb, de ezt még
elfogadhatonak itéltik. A Wald teszt mindkét becsiilt valtozonal elveti az ardnyossagi
hipotézist. A Kao — Chiang [2001] bedllitasaival végzett becslés esetén szintén igazoltnak
tekintettiilk a monetaris arfolyammodellek feltevéseit: a becsiilt valtozok eldjelei megfeleldek,
az egyiitthatok mértéke kissé heterogén, de elfogadhat6. A Wald teszt mindkét valtozo esetén
elvetette az aranyossagi hipotézist.

A kétvaltozos specifikacid szintén minden becslés esetén empirikusan igazolta a
monetaris arfolyammodelleket. Az automatikus beallitasokkal futtatott 6sszevont €s sulyozott
Osszevont becslésnél az egylitthatok mértéke nagyon kozel van egyhez, mig a csoportatlag
becslésnél egy elfogadhatdé mértékii egyiitthatét kaptunk. Az ardnyossagi hipotézis
mindharom esetben elvethetd. A becsiilt kompozit valtozok valamennyi esetben pozitiv
eldjelet vettek fel. A Kao — Chiang [2001] beallitasaival végzett becslésnél a becsiilt kompozit
valtozo eldjele pozitiv, az egyiitthatd mértéke pedig kozeliti a vartat. Bar a Wald teszt elveti
az aranyossagi hipotézist, ezt az esetet is pozitivan értékeltiik.

A PPP becslései is sikeresek lettek. Az automatikus bedllitdsokkal futtatott harom becslési
verzio esetén a becsiilt arszinvonalak helyes eldjelet vettek fel, és az egyiitthatok mértéke is
kozelitette a vartat. A Wald teszt nem tudta elvetni az ardnyossagi hipotézist a hazai
arszinvonal esetén az Osszevont és a csoportatlag becslésnél. Kao — Chiang [2001]
beéllitdsaival is hasonld eredményeket kaptunk, de a Wald teszt elveti az aranyossagi
hipotézist mindkét vizsgalt valtozonal, és a szimmetria hipotézisét is. Ennek ellenére ebben az

esetben is empirikusan igazoltnak tekintjiik a PPP allitasait.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1996Q1-2011Q4) DOLS becslési
eredményei

Az 1996QI1-t6l 2011Q4-ig tartdé panelen végzett becslések szintén nagyon sikeresnek
bizonyultak. Az automatikus beallitasokkal végzett becslések az 6tvaltozos specifikacion két
esetben hoztak pozitiv eredményt: hasonldan az el6z6 esetekhez, az Gsszevont és a stulyozott
Osszevont becslési verziok esetén. A becsiilt kointegracios vektorok valtozoinak eldjele

Osszhangban van az elméleti varakozasokkal, és az egylitthatok mértéke is kozeliti a vartat.
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Olyannyira, hogy a kiilfoldi pénzkinalatnal a Wald teszt egyik becslés esetén sem tudta
elvetni az aranyossagi hipotézist, illetve ezen kiviil a stilyozott 6sszevont becslésnél nem tudta
elvetni a szimmetriadt a realjovedelmek esetén. Ezekben az esetekben empirikusan
bizonyitottnak tekintjiik, hogy a monetaris makrogazdasagi fundamentumok a monetaris
arfolyammodellek feltevéseivel 6sszhangban befolyasoljak a nominalis arfolyam hosszu tava
viselkedését. Viszont a csoportatlag becslés esetén a hazai pénzkinalat eldjele ellentétes lett a
varttal, illetve a kiilfoldi pénzkinalat nem lett szignifikans. Bar a Wald teszt nem tudta elvetni
a szimmetria hipotézisét a becsiilt realjovedelmek esetén, mivel ez a kointegracios vektor csak
részben tiikkr6zi a monetaris arfolyammodellek feltevésit, ezért ezt az esetet negativnak
értekeltiik. A Kao — Chiang [2001] beallitasaival végzett becslésnél szintén helyesek az
elgjelek a becsiilt kointegracios vektorban, és az egyiitthatok mértéke is elfogadhatd, bar azok
kiss¢ heterogének. A Wald teszt pedig nem tudta elvetni az aranyossagi hipotézist a kiilfoldi
redljovedelem esetén. Ebben az esetben szintén igazoltnak tekintjiik a modellt.

Az automatikus bedllitasokkal becsiilt haromvaltozds specifikacional ismét az dsszevont
és a sulyozott Osszevont becslési verziok hoztak pozitiv eredményt. A becsiilt valtozok
eldjelei megfeleldek, és az egyiitthatok mértéke kozeliti a vartat. A Wald teszt egyik becslés
esetén sem tudta elvetni az aranyossagi hipotézist a realjovedelmeknél. Ebben a két esetben
empirikusan bizonyitottnak tekintjik a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. A
csoportatlag becslésnél sajnos egyik becsiilt valtozo sem lett szignifikans. Ezt az esetet nem
tudtuk pozitivan értékelni. De a Kao — Chiang [2001] bedllitasaival végzett becslésnél
igazoltnak tudtuk tekinteni a modellt. A valtozok eldjelei megfeleloek, és az egyiitthatok
mértéke is elfogadhatd, bar azok az el6zd becsléshez hasonldan kissé heterogének. A Wald
teszt mindkét becsiilt valtozo esetén elvetette az aranyossagi hipotézist.

A kétvaltozos specifikacion automatikus beallitdsokkal végzett becslések koziil ismét az
Osszevont €s a sulyozott 0sszevont becslésekkel taladltunk empirikus bizonyitékot a monetaris
arfolyammodellek mellett. A becsiilt kompozit valtozok eldjele pozitiv, és az egyiitthatok
mértéke kozeliti a vartat. Bar a Wald teszt elvetette az aranyossagi hipotézist mindkét becsiilt
kompozit valtozd esetén. A csoportatlag becslésnél viszont nem lett szignifikans a becsiilt
kompozit valtozé. Kao — Chiang [2001] beallitasaival is pozitiv eredményt értiink el: a becsiilt
kointegracios vektor kompozit valtozojanak eldjele pozitiv, egylitthatdjanak mértéke kozeliti
a vart mértéket. A Wald teszt elveti az ardnyossagi hipotézist a becsiilt valtozd esetén, de ettdl
még ebben az esetben is igazoltnak tekintjiik a monetaris arfolyammodellek allitasait.

A vasarloerd-paritas becslési eredményei hasonloak lettek a monetaris arfolyammodellek

becslési eredményeihez. Az automatikus beallitdsok esetén az Gsszevont €s a sulyozott
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Osszevont becslési eredmények tamasztjdk ald a PPP allitasait. A becsiilt arszinvonalak
egyiitthatoi kozelitik a vart mértéket és az eldjelilk megfeleld. A két becslés esetén a hazai
arszinvonalak egyiitthatoja egészen egyhez kozeli értéket vett fel, igy a Wald teszt e két
valtozo esetén nem tudta elvetni az aranyossagi hipotézist, viszont a szimmetria hipotézisét
mindkét esetben elvetette. A csoportatlag becslés soran nem lett szignifikdns a hazai
arszinvonal. Bar a kiilfoldi arszinvonal eldjele és egylitthatdjanak mértéke is elfogadhato,
ebben az esetben nem tekintjiikk empirikusan igazoltnak a PPP A&llitasait. Ellenben Kao —
Chiang [2001] beallitasaival kielégité eredményt kaptunk: a becsiilt arszinvonalak eldjelei
megfeleldek, és az egyiitthatok mértéke is elfogadhatd. gy ezt az esetet is pozitivnak
értékeltiik. A Wald teszt mindkét arszinvonal esetén elvetette az aranyossagi hipotézist, illetve

a szimmetria hipotézise is elvethetd.

Hasonl6an az FM-OLS becslésekhez a DOLS becslések soran is 18 esetben vizsgaltuk meg a
monetaris arfolyammodellek specifikacioit, illetve szintén 18 esetben a vasarloerd-paritdst
(hat panel esetén, harom becslési verzidval). Az 6tvaltozos specifikacio becsléseivel az esetek
koriilbeliil 22%-4ban, a haromvaltozos specifikacio becsléseivel az esetek koriilbeliil 56%-
aban sikeriilt empirikusan igazolni a monetaris arfolyammodellek feltevéseit, elsdsorban a
rovidebb, tobb arfolyamot tartalmazd paneleknél. A kétvaltozos specifikacid becslései az
esetek koriilbeliil 78%-aban nyujtottak empirikus bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek
mellett. A vasarloerd-paritas pedig még ennél is tobb esetben, az esetek kicsit tobb mint 83%-
aban nyert empirikus igazolast. Jol latszik, hogy a korlatozott specifikaciok becsléseivel az
esetek nagyobb szdzalékdban sikeriilt igazolast taldlni amellett, hogy a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok a monetdris arfolyammodellek feltevéseivel Osszhangban
befolyasoljak a nomindlis arfolyam hosszt tavu viselkedését. Tovabba megallapithato, hogy
minden mintan legalabb egy becsléssel sikeriilt igazolni mind a monetaris modelleket, mind a
PPP-t, illetve minden mintan legalabb egy specifikacio pozitiv eredményt hozott a monetaris

arfolyammodellek igazoldsaban.

4.5.3 DFE, MG és PMG becslési eredmények

Ezek a becslések panel hibakorrekcios modellt becsiilnek. Ha a panel hibakorrekcios
modellben nem szignifikdns az alkalmazkodasi paraméter, akkor nem beszélhetiink
kointegraciordl, empirikusan nem igazolhatdéak a monetaris arfolyammodellek, és azok egyik

kozponti feltételik, a PPP sem. Ezért a hosszii tdvi hatdsok mellett a hibakorrekcios
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egylitthatokat is lejelentjilk. Bar a PMG becslés megengedi, hogy az alkalmazkodasi
sebességek eltérjenek a kiilonbozo keresztmetszeti egyedek esetén, ezeknek csak az atlagat
jelentjiik le.

A teljes vizsgalat sordn (ami 72 esetet jelent a PPP és a monetéris modellek becsléseit is
beleértve) csak két esetben nem volt szignifikansan negativ az alkalmazkoddsi paraméter: a
1973Q1-t61 2011Q4-ig tartd panelnél. A szignifikdns alkalmazkodasi egyiitthatok
kointegracio jelenlétére utalnak, hiszen ez azt jelenti, hogy a rendszer leépiti a hossza tavu
egyensulyi palyatol vald eltérést. De erds koncepcidban a helyes kointegrald vektorok
jelenléte is sziikséges lesz a modellek igazolasahoz. Egy esetben 2003 iteracidt kovetden sem
futott le a PMG becslés: a monetaris modellek haromvaltozos specifikdcidjanal az 1980Q1-t6l
2011Q4-ig tarto panel esetén. A teljes vizsgalat soran (a PPP becsléseket is beleértve) csak két
esetben kaptunk az elméleti varakozasokkal ellentétes eldjelet szignifikans valtozo6 esetén: az
1976Q4-t6l 2011Q4-ig tartd és az 1996Q1-t6]1 2011Q4-ig tartd panelnél a vasarloerd-paritas
MG becslésénél, mindkét esetben a hazai arszinvonalra. Ilyen kedvez6é eredmények altalaban
nem jellemzoéek az idsoros becslések esetén. Mivel minden mas szignifikans valtozo eldjele
megfelel a varakozasoknak, igy az eldjelekre nem fogunk kitérni az eredmények
bemutatasanal.

A monetéaris modelleket koriilbeliil az esetek 41%-ban tudtuk igazolni empirikusan, a
PPP-t pedig az esetek 44%-aban. Ezekben az esetekben az arfolyam egy elfogadhato
kointegralo vektorhoz alkalmazkodott mind a PPP, mind a monetaris modellek esetén, azaz a
kointegrald vektor eldjelei megfeleltek az elméleti varakozasoknak és az egyiitthatok mértéke
is kozelitette az elvart mértéket. Koriilbeliil hasonlé mintdkon sikertilt igazolni a két hosszu
tavi egyensulyi modellt, tehat ahol a PPP igazolast nyert, ott az esetek tobbségében a
monetaris modellek is, bizonyos specifikacidkban. Az eredmények elsésorban a rovidebb és
tobb keresztmetszeti egyedet tartalmazo becsléseknél lettek kedvezobbek, illetve a monetaris
arfolyammodelleket elsésorban a korlatozott specifikaciok (két- és haromvaltozés modell)
esetén lehetett igazolni. Az aranyossagi hipotézis €és a szimmetria hipotézisének teljesiilését
ezeknél a becsléseknél is megvizsgaltuk. A monetaris modellek esetén a becsiilt szignifikans
egylitthatok kb. 58%-anal, a PPP esetén a becsiilt szignifikans egylitthatok kb. 35%-4anéal nem
lehetett elvetni az ardnyossagi hipotézist. Tovabba a monetéris arfolyammodellek esetén a
szignifikans egyiitthatok kb. 36%-anal nem lehetett elvetni, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozo

egylitthatdja szimmetrikus, mig ugyanez az arany a PPP estében 33%, azaz mindkét
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modellnél az esetek koriilbelil egyharmaddban nem vetheté el a szimmetria. Az

eredményeket terjedelmiikre val6 tekintettel a B.6. melléklet tartalmazza.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1973Q1-2011Q4) DFE, MG és PMG
becslési eredményei

Idében a leghosszabb panel a monetaris arfolyammodellek esetén meglehetdsen negativ képet
mutat. A kiilonb6z6 specifikacioknal két eset figyelhetd meg: kimutathatdé a hossza tava
egyensulyhoz val6 alkalmazkodas, de olyan kointegrald vektorhoz, melyben a valtozok nem
szignifikansak; vagy szignifikdnsak a valtozok a kointegradld vektorban, de ehhez nem
alkalmazkodik az arfolyam. ToObbségében az elsé eset figyelhetd meg. Az Otvaltozos
specifikacid esetén csak a PMG és a DFE becslésnél lett szignifikans a hazai és a kiilfoldi
pénzkinalat, amihez bar alkalmazkodik az arfolyam, de ez a kointegrald vektor csak részben
tiikr6zi a monetaris arfolyammodellek altal vart hatdsokat. Az MG becslésnél pedig nincs
szignifikans valtozo a kointegralé vektorban, hidba mutat alkalmazkodast az arfolyam. igy az
Otvaltozdés esetben nem taldltunk empirikus bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek
feltevéseinek teljesiilésére. Ennek ellenére a DFE becslésnél a Wald teszt nem veti el, hogy a
pénzkinalatok egyes, illetve minusz egyes értéket vesznek fel, s6t a szimmetria sem vetheto el
a két egylitthatd esetén. A Hausman teszt hatékonynak itélte a PMG becslést és a DFE
becslést is.

A haromvaltozos specifikacid esetén szintén nem taldltunk igazolast a monetaris
arfolyammodellek mellett. Az MG ¢és a DFE becsléseknél nincs szignifikans valtozo a
kointegracios vektorban, bar az arfolyam alkalmazkodast mutat. A PMG becslésnél
szignifikansak a kointegralo vektor valtozoi, de nem szignifikans a hibakorrekcios egyiitthato.
Pedig a reédljovedelmek kiilonbségénél még az ardnyossagi hipotézis sem vethetd el. De a
Hausman teszt az MG becslést preferalja a PMG becsléssel szemben, viszont a DFE becslést
hatékonynak itélte.

A kétvaltozos eset minden szempontbdl ugyanolyan, mint a haromvaltozés, azzal a
kivétellel, hogy a Wald teszt elveti, hogy a PMG becslés kointegralo vektordban a
szignifikans kompozit valtozo egyiitthatdja egy.

Mivel a vasarloer6-paritds fundamentalis épitdkdve a monetaris arfolyammodelleknek,
ezért azt varhatjuk, hogy a PPP fennalldsanak hidnya okozhatja az el6z6ekben kapott negativ
eredményeket. Ennek ellenére ezen a mintan sikeriilt kimutatni a legjobb (legtobb

szempontnak megfelel6) PPP becslést. A DFE becslés esetén a kointegraldo vektor oly
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mértékben kozeliti az elméleti feltevéseket, hogy a Wald teszt nem veti el sem az aranyossag,
sem a szimmetria hipotézisét, és az arfolyam is alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz. A
Hausman teszt is hatékonynak itélte a DFE becslést. Az MG és a PMG becslés Osszevetésekor
viszont nem teljesiiltek a teszt feltételei, igy az nem futott le. Az MG és a PMG becslésnél a
kointegralo vektor valtozoi nem lettek szignifikansak, ezekhez pedig hiaba alkalmazkodik az
arfolyam. Tehat ezen a mintan a DFE becslés esetén erds bizonyitékot talaltunk a PPP

empirikus igazoldsa mellett.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1976Q4-2011Q4) DFE, MG és PMG
becslési eredményei
Ausztralia és Dania bevonasaval hatra nétt a keresztmetszeti egyedek szama, de emiatt csak
rovidebb mintat tudtunk megvizsgélni, bar a megfigyelések szama igy is nétt. A monetaris
arfolyammodellek becslési eredményei kedvezdbbek is lettek, mint az el6z6 panel esetén. Az
otvaltozos specifikdcid6 PMG becslése egyike a kedvezd eredményeknek, mellyel igazolni
tudjuk a monetaris arfolyammodellek empirikus érvényességét. A kointegrald vektorban
minden valtoz6 szignifikans, amihez alkalmazkodik is az arfolyam. Az egyiitthatok kicsit
magasabbak egynél, de még elfogadhatd az értékiik (iddsoros becsléseknél tobb esetben
kétszdmjegyl egyiitthatok is megfigyelhetdk). A Wald teszt a hazai pénzkinalat és a hazai
redljovedelem esetén még igy sem tudta elutasitani a nullhipotézist, hogy az egyiitthatok plusz
egyet, illetve minusz egyet vesznek fel. A realjovedelmeknél még a szimmetria sem vethetd
el, igy ebben az esetben empirikusan igazoltnak tekintjiik a monetéris arfolyammodellek
feltevéseit. A Hausman teszt a feltételek teljesiilésének hidnya miatt nem futott le az MG és a
PMG becslés Osszevetése soran, de a DFE becslést hatékonynak itélte. A DFE esetén a
becsiilt kointegracios vektorban csak a hazai €s a kiilfoldi pénzkinalat lett szignifikans, de az
arfolyam alkalmazkodik ehhez a kointegracios vektorhoz. Mivel a kointegracios vektor csak
részben tiikrozi a monetaris arfolyammodellek feltevéseit, ezért ebben az estben nem tekintjiik
igazoltnak a modellt, bar a Wald teszt nem tudta elutasitani az aranyossagot a pénzkinalatok
egylitthatoinak esetén. Az MG becslésnél a hazai €s a kiilfoldi realjovedelem lett szignifikans
a kointegracids vektorban, amihez alkalmazkodik az arfolyam. A Wald teszt nem tudta elvetni
a szimmetriat a realjovedelmeknél, illetve az ardnyossagot a kiilfoldi realjovedelem esetén. De
a fenti okok miatt ebben az esetben sem tekintjiik igazoltnak a modellt.

A kezdeti siker ellenére a két- €s a haromvaltozds specifikdcido sem hozott eredményt.

Egyik esetben sem lettek szignifikansak a valtozok a becsiilt kointegracios vektorokban,
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annak ellenére, hogy az arfolyam alkalmazkodik ezekhez a vektorokhoz. A PMG ¢és a DFE
becslést is hatékonynak mutatta a Hausman teszt mindkét esetben.

A vasarloerd-paritas becslése szintén negativ képet fest. A PMG ¢és a DFE becslésnél nem
sikeriilt olyan kointegraciés vektort becsiilni, melyben a valtozok szignifikansak, bar az
arfolyam alkalmazkodéast mutat. Az MG becslésnél szignifikansak a kointegralé vektor
valtoz6i, de a hazai pénzkindlat eldjele ellentétes a varakozasokkal. Az arfolyam ehhez a
vektorhoz is alkalmazkodik. A teszt a DFE becslést hatékonynak itélte meg, viszont az MG ¢és
a PMG 0sszevetésénél nem futott le. Egyik esetben sem tekintjiik empirikusan igazoltnak a
vasarloerd-paritast.

Tehat ezen a mintan az 6tvaltozos specifikacido PMG becslése esetén sikeriilt empirikusan
igazolni a monetéris arfolyammodellek feltevésit, annak ellenére, hogy a PPP fennallasat

empirikusan nem sikertilt bizonyitani.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1980Q1-2011Q4) DFE, MG ¢és PMG

becslési eredményei

Ujabb harom valutapar bevonasaval (az angol font, a jen és a mexikéi peso) 1152-re ndtt a
megfigyelések szdma, igy ez a panel tartalmazza a legtobb megfigyelést a hat vizsgalt panel
koziil. A megfigyelések szamdnak novekedésével az eredmények is jelentdsen javultak. A
monetaris arfolyammodellek 6tvaltozos specifikacidja mind a harom becslés esetén jol
szerepelt. A Hausman teszt pedig a PMG ¢és a DFE becslést is hatékonynak itélte meg.
Mindhdrom esetben az elméleti feltevésekhez nagyon kozel 4llé kointegracids vektorhoz
alkalmazkodik az arfolyam. Rdadasul a Wald teszt szerint nem lehet evetni az aranyossagot
egyik becsiilt valtozonal sem az MG becslésnél, illetve a PMG és a DFE becslések harom
becsiilt valtozoja esetén, a hazai pénzkinalat kivételével. Tovabba az MG és a DFE
becsléseknél nem lehet elvetni a szimmetriat a redljovedelmek esetén. Igy az otvéltozos
specifikdci6 mindharom becslésénél empirikusan igazoltnak tekintjik, hogy a
fundamentumok a monetaris arfolyammodellek feltevéseivel Gsszhangban befolyasoljak a
nominalis arfolyamok hosszu tavu viselkedését.

Viszont a hdromvaltozos specifikdcié egyik becslése esetén sem sikeriilt bizonyitani a
vizsgalt monetaris makrogazdasdgi fundamentumok vart hatdsat az arfolyam hosszl tava
viselkedésében. A PMG becslés 2003 iteracidt kovetden sem futott le, a DFE becslésnél pedig
olyan kointegracidés vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam, amelyben a valtozék nem

szignifikansak, az MG becslésnél pedig csak a redljovedelmek kiilonbsége szignifikans. Bar
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ezek egyiitthatojanal nem lehetett elvetni az aranyossagi hipotézist, egyik esetben sem
tekintjiik empirikusan igazoltnak a modellt. A Hausman teszt a DFE becslést hatékonynak
mutatta.

A kétvaltozos specifikacioknal is hasonld a helyzet. Az arfolyam mindharom esetben
olyan kointegraciés vektorhoz alkalmazkodik, melyben a fundamentumokbdl képzett
kompozit valtozé nem szignifikdns. Ezekben az esetekben szintén nem nyert igazoldst a
monetaris arfolyammodellek empirikus érvényessége.

A vasarloeré-paritas viszont két becslés esetén is igazolast nyert: a PMG ¢és a DFE
becslések esetén. Igaz a Hausman teszt az MG becslést preferalja ezen a mintdin a PMG
becsléssel szemben, de a DFE becslést hatékonynak itélte. Ebben a két esetben az elméleti
feltevésekhez nagyon kozel allo kointegracios vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam, és a
hazai arszinvonal esetén egyik becslésnél sem lehetett elutasitani az aranyossag hipotézisét.
Viszont az MG becslésnél olyan kointegracios vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam,
amelyben nem szignifikansak a valtozok.

Osszességében ezen a mintan elég kedvezd eredményeket kaptunk: az 6tvéaltozos
specifikacid6 mindharom becslésénél igazoltta valtak a monetaris modellek — tehat a korlatlan

modellek szerepeltek jobban —, és a vasarloerd-paritas is bizonyithato volt két becslés esetén.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1985Q1-2011Q4) DFE, MG és PMG
becslési eredményei

A torok lira dollararfolyamanak bevondsaval ismét rovidebb iddintervallumot tudtunk
megvizsgalni, de a megfigyelések szama csak csekély mértékben csokkent (igy is 1080 db
megfigyelésiink van valtozonként). Ez a minta kifejezetten jo eredményeket hozott. A
monetaris modelleken végzett kilenc becslésbdl csak kettd nem igazolta a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok — az elméleti feltevésekkel 0sszhangban 1évé — szerepét a
nominalis 4rfolyamok hosszii tava viselkedésének meghatarozdsdban. Az Gtvaltozos
specifikaci6 esetén az MG ¢és a DFE becsléseknél empirikusan igazoltnak tekintjik a
monetaris arfolyammodellek allitasait, mivel e két esetben az elméleti feltevésekhez nagyon
kozel 4llo kointegracios vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam. A Hausman teszt a DFE ¢és a
PMG becslést is hatékonynak mutatta (az MG becslés pedig konzisztens, ha a hosszu tava
hatasok heterogének, illetve akkor is, ha homogének). Az MG becslésnél harom valtozé
esetén nem lehetett elvetni az aranyossagi hipotézist: a kiilfoldi pénzkinalatnal, illetve a hazai

¢s a kulfoldi redljovedelemnél; a DFE becslésnél egy valtozd esetén: a hazai
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redljovedelemnél. Az MG becslésnél még a szimmetria lehetdsége is felmeriil a hazai és a
kiilfoldi realjovedelmek esetén. A PMG becslés eredményei kicsit kedvezdtlenebbek a
tekintetben, hogy a kointegracios vektorban a hazai redljovedelem nem szignifikans, igy az
csak részben tiikkrozi a monetaris modellek feltevéseit, hidba alkalmazkodik a megbecsiilt
vektorhoz az arfolyam. gy nem tekintjiik igazoltnak a modellt. Ennél a becslésnél a kiilfoldi
pénzkinalat és a kiilfoldi realjovedelem esetén nem lehet elvetni az ardnyossagi hipotézist.

A héaromvaltozds specifikaciondl a PMG és a DFE becsléseknél talaltunk empirikus
bizonyitékot a monetaris modellekre. Mindkét esetben kimutathatdo az alkalmazkodas egy
elméleti szempontbdl megfeleld kointegracidés vektorhoz. A redljovedelmek kiilonbségénél
egyik esetben sem vethetd el az aranyossagi hipotézis, és a Hausman teszt is preferalja ezt a
két becslést. Az MG becslésnél a redljovedelmek kiillonbsége nem volt szignifikans a
kointegracios vektorban, bar az arfolyam alkalmazkodott ahhoz. A Wald teszt pedig nem
vetette el az aranyossagot a pénzkindlatok kiilonbsége esetén. Mivel ebben az esetben csak
részben tiikkr6zi a monetaris modellek hatésait a kointegrald vektor, ezért az MG becslésnél
nem tekintjiikk empirikusan bizonyitottnak a modellt.

A kétvaltozos specifikdcio mindharom becslése esetén empirikusan igazolhatok a
monetaris arfolyammodellek feltevései, sot, az MG becslésnél az aranyossagi hipotézist sem
lehetett elvetni a monetaris makrogazdasagi fundamentumokbol képzett kompozit valtozo
esetén. A Hausman teszt a PMG és a DFE becslést is hatékonynak itélte meg.

A vasarloeré-paritasnal a PMG és a DFE becslés igazolta az elmélet feltevéseit, hasonléan
a monetaris arfolyammodellek haromvaltozos specifikacidjanak eredményeihez. A
szimmetriat a hazai és a kiilfoldi arszinvonal kozott egyik becslés esetén sem lehetett elvetni,
az aradnyossagi hipotézis teljesiilésére pedig a DFE becslésnél a kiilfoldi arszinvonal esetén
van esély. Az MG becslésnél alkalmazkodik az arfolyam a megbecsiilt kointegralé vektorhoz,
de abban egyik arszinvonal sem szignifikans, igy ez a becslés nem igazolja a PPP feltevéseit.
A Hausman teszt a PMG és a DFE becslést is hatékonynak mutatta.

Ezen a mintdn a monetaris arfolyammodellek korlatlan és korlatozott specifikacidja

mellett is taladltunk empirikus bizonyitékot, és a PPP-t is sikeriilt igazolni két becslés esetén.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1992Q1-2011Q4) DFE, MG és PMG
becslési eredményei
Ebben a panelben mar tizennégy a keresztmetszeti egyedek szama, és az adathiany miatt

ismét rovidebb iddintervallumot tudtunk megvizsgalni. A révidebb és tobb keresztmetszeti
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egyedet tartalmazd panel az eredmények alapjan a korlatozott monetaris modelleknek
kedvezett: a két- és haromvaltozos specifikiaciok esetén mindharom becslésnél talaltunk
empirikus bizonyitékot a monetaris arfolyammodellek mellett. Viszont egyik 0tvaltozds
specifikacid esetén sem lett szignifikdns az Osszes valtozd a becsiilt kointegracids
vektorokban. Az MG becslés esetén csak a hazai és a kiilfoldi realjovedelem, a PMG becslés
esetén a realjovedelmek és a kiilfoldi pénzkinalat, a DFE becslésnél a pénzkinélatok és a hazai
realjovedelem lett szignifikans. Az arfolyam mindharom esetben alkalmazkodik a hosszu tava
egyensulyhoz, de mivel a kointegracidos vektorok csak részben tiikrozik a monetaris
arfolyammodellek feltevésit, ezért ezekben az esetekben nem tekintjiik igazoltnak a modellt.
A Hausman teszt az MG becslést preferdlja a PMG becsléssel szemben, a DFE becslést
viszont hatékonynak mutatta. Egyébként az egyiitthatok mértéke kozeliti a vart mértéket,
olyannyira, hogy a Wald teszt az MG becslésnél a realjovedelmek esetén, a PMG becslésnél a
redljovedelmek ¢€s a kiilfoldi pénzkindlat esetén sem tudta elutasitani az aranyossagi
hipotézist. A realjovedelmek szimmetriajanak lehetdsége az MG és a PMG becslésnél is
felmertil.

Ezzel ellentétben a haromvaltozos specifikacid becslései empirikusan bizonyitjak, hogy a
monetaris makrogazdasadgi fundamentumok a monetéaris arfolyammodellek feltevéseivel
Osszhangban befolydsoljadk a nomindlis arfolyam hossza tava viselkedését. Az arfolyam
mindharom esetben egy megfeleld kointegracids vektorhoz alkalmazkodik. S6t, a Wald teszt
az MG ¢és a DFE becslésnél a redljovedelmek kiilonbsége esetén nem tudta elvetni az
aranyossagi hipotézist. A Hausman teszt a PMG ¢és a DFE becslést is hatékonynak mutatta.

A kétvaltozos specifikacional is hasonld eredményeket értiink el. Az arfolyam mindharom
becslésnél alkalmazkodik a hosszu tavi egyensulyhoz, és a becsiilt kointegracids vektorokban
szerepld kompozit valtozok egyiitthatdja sem tér el jelentésen egytol. Az MG becslés esetén
az aradnyossagi hipotézist sem lehet elvetni. A Hausman teszt a PMG ¢s a DFE becslést is
hatékonynak mutatta. Ezekben az esetekben is igazoltnak tekintjiik a modellt.

A PPP-t is sikeriilt empirikusan igazolni a PMG ¢és a DFE becslések esetén. Az MG
becslésnél olyan vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam, amelyben nincsen szignifikdns
egylitthat6. Viszont a PMG ¢s a DFE becsléseknél az elméleti feltevésekhez kozel allo
kointegracios vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam. A DFE becslésnél a hazai arszinvonal
esetén még az ardnyossagi hipotézis sem vethetd el, illetve mindkét becslés hatékony a
Hausman teszt szerint.

Ezen a mintan kifejezetten pozitiv eredményeket értlink el: a monetaris

arfolyammodelleket a két- és haromvaltozds specifikdciok esetén is sikeriilt igazolni
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mindhdrom becslésnél, a PPP empirikus bizonyitasaban pedig a PMG ¢és a DFE becsléseknél

értiink el sikert.

Az OECD-orszagok dollarpaneljének (1996Q1-2011Q4) DFE, MG és PMG
becslési eredményei

Az 1996Q1-t61 2011Q4-ig tartdé panel szintén a monetaris arfolyammodellek korlatozott
specifikacidinak kedvezett. Az otvaltozos specifikdcio egyik becslése esetén sem tudtuk
empirikusan igazolni a monetéris arfolyammodelleket. Az MG becslésnél a kointegracios
vektorban egyetlen valtozd sem lett szignifikans, bar az arfolyam alkalmazkodik ehhez a
vektorhoz. A PMG ¢és a DFE becslés nem lett ennyire negativ, csak egyetlen valtozé6 nem
szignifikans mindkét esetben: a kiilfoldi realjovedelem. Az arfolyam ismét mindkét esetben
alkalmazkodik. A PMG becslésnél még az aranyossagi hipotézist sem lehetett elvetni a hazai
realjovedelemnél. De mivel nem szignifikdns az 6sszes valtozo a kointegracios vektorokban,
ezért nem tekintjiik igazoltnak a modellt ezekben az esetekben. A Hausman teszt hatékonynak
ité¢lte a DFE becslést, de az MG becslést preferalja a PMG becsléssel szemben.

A héaromvaltozos specifikacid becslései esetén csak az MG becslés nem igazolja a
monetaris modelleket. Ekkor a becsiilt kointegracidés vektorban nem szignifikans a
realjovedelmek kiilonbsége, de az arfolyam alkalmazkodik ehhez a vektorhoz, és a
pénzkinalatok kiilonbségénél az aranyossagi hipotézis sem vethetd el. Ellenben a PMG ¢és a
DFE becslésnél szignifikdns mindkét valtozd a kointegracios vektorban, az egylitthatok
mértéke nem tér el jelentdsen egytdl, és az arfolyam is alkalmazkodik a megbecsiilt
kointegracios vektorhoz. A PMG becslésnél nem vethetdé el az ardnyossagi hipotézis a
pénzkinalatok kiilonbsége esetén, mig a DFE becslésnél a realjovedelmek kiilonbsége esetén.
A Hausman teszt hatékonynak itélte a DFE becslést, de az MG becslést preferalja a PMG
becsléssel szemben.

A kétvaltozos specifikacio esetén mindharom becslés igazolja a monetaris modelleket. Az
MG ¢és a PMG becslésnél nem vethetd el az aranyossagi hipotézis a monetaris
makrogazdasagi fundamentumokbol képzett kompozit valtozd esetén. A Hausman teszt a
PMG ¢s a DFE becslést is hatékonynak mutatta.

A vasarloerd-paritast a DFE becsléssel sikeriilt empirikusan igazolni ezen a mintan. Az
MG becslésnél a becsiilt kointegracids vektorban nem szignifikans a kiilfoldi arszinvonal, €s a
szignifikans hazai arszinvonal egyiitthatojanak eldjele ellentétes a varakozasokkal, bar az

arfolyam alkalmazkodik ehhez a vektorhoz. A PMG becslésnél is mutat alkalmazkodast az
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arfolyam, de a hazai arszinvonal nem szignifikéns a kointegracids vektorban. Ellenben a DFE
becslésnél mindkét valtozo szignifikans, az egylitthatok mértéke nem tér el jelentdsen egytol,
¢és az arfolyam is alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz. A hazai arszinvonal esetén az
aranyossagi hipotézis sem vethetd el. A Hausman teszt hatékonynak mutatta a DFE becslést,
illetve az MG becslést preferalja a PMG becsléssel szemben.

Osszességében a monetaris arfolyammodelleket a kilenc becslésbdl 6t esetben lehetett
igazolni, a két- és haromvaltozos specifikacio becslései esetén. A PPP-t pedig a DFE

becsléssel lehetett empirikusan alatamasztani.

A monetaris arfolyammodellek specifikacioit és a PPP-t ezeknél a becsléseknél is 18-18
esetben vizsgaltuk meg (hat panel esetén, hdrom becslési eljardssal). Az 0Otvaltozos
specifikaciot az esetek egyharmadaban tudtuk igazolni, féleg az idoben hosszabb, kevesebb
valutapart tartalmazé panelek esetén. A haromvaltozos €s a kétvaltozos specifikaciot az esetek
kozel 40%-aban és az esetek pontosan felében, els6sorban az idében rovidebb és tobb
keresztmetszeti egyedet tartalmaz6 paneleknél sikeriilt empirikusan bizonyitani. A vasarlderd-
paritas empirikus érvényességét az esetek kozel 45%-aban tdmasztottuk ald, szintén féleg az
idében rovidebb és tobb keresztmetszeti egyedet tartalmazd panelek esetén. A PPP-nél
tovabba megallapithatd az is, hogy a DFE és a PMG becslésekkel sikeriilt pozitiv
eredményeket kimutatni, és minden mintan legalabb egy becslés igazolja a modellt, kivéve az
1976Q1-t6l 2011Q4-ig tartd panel esetét. A monetaris modellekre az 1973Q1-t61 2011Q4-ig
tartd panelnél egy becsléssel sem sikeriilt igazolast taladlni. Tovabba megallapithatd, hogy a
monetaris modellek korlatozott specifikdcioit az esetek nagyobb szazalékdban Ilehetett

empirikusan bizonyitani a vizsgalt mintakon.

4.6 Konkluzio a panelvizsgalatok eredményei alapjan

A nominalis arfolyamok hosszii tavi viselkedésének leirdsara leginkabb a monetaris
arfolyammodellek, és azok egyik kozponti feltétele, a vasarloerd-paritas alkalmas. Mindkét
modell meghatdroz6 jelentdségli az elméleti irodalomban, de empirikus igazolasuk
napjainkban is vitatott kérdés. A nomindlis arfolyam és a modellekben szerepld monetaris
makrogazdasagi fundamentumok kozotti hosszu tava egyensulyi kapcsolat a kointegracio
kimutatasaval igazolhatd, de a kointegracios tesztek alacsony erejiik miatt gyakran nem

utasitottdk el a nullhipotézist, hogy nincs kointegracid a vizsgalt valtozok kozott. A tesztek

178



ereje két modon novelhetd: vagy hosszabb iddsorokat teszteliink, vagy panelbe rendezziik az
adatokat. Ebben a fejezetben panelbe rendezett adatokon vizsgaltuk meg néhany OECD-
orszag dollararfolyama esetén a hosszu tavi egyensulyi kapcsolat 1étezését a nominalis
arfolyam ¢és a modellekben szerepld monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozott,
illetve, hogy a monetaris makrogazdasidgi fundamentumok a modellek feltevéseivel
Osszhangban befolyasoljak-e a nominalis arfolyam hosszu tavu viselkedését.

14 OECD-orszag és az eurdzona dollararfolyamat vizsgaltuk meg negyedéves bontasban.
Mivel az egyes orszagok esetén korlatozott idéintervallumra alltak rendelkezésre adatok, ezért
hat panelt allitottunk 0Ossze, melyek eltérnek a vizsgalt mintaidészak hosszaban és a
keresztmetszeti egyedek szamaban: az idében hosszi panelek kevesebb keresztmetszeti
egyedet tartalmaznak, az idében rovidebb panelek pedig tobbet. Példaul a leghosszabb panel
1973Q1-t8l 2011Q4-ig tart, és négy valutapart tartalmaz, a legrovidebb 1996Q1-2011Q4-ig,
¢s 14 arfolyamot olel fel. A valtozok integraltsagi fokanak tesztelését kovetden a monetaris
arfolyammodellek redukalt formdjanak empirikus érvényességét vizsgaltuk meg harom
specifikacio (egy Otvaltozos, korlatlan modell, illetve egy két- és haromvaltozds, azaz két
korlatozott modell) esetén. Ezen kiviil teszteltiik a vasarlderd-paritast is, mint a monetaris
arfolyammodellek egyik alapvetd épitokovét. A modelleket eldszor gyenge koncepcidban
értékeltiik, azaz Pedroni, Kao és Westerlund panel kointegracios teszttel megvizsgaltuk, hogy
létezik-e kointegracid a nomindlis arfolyam és a vizsgalt monetaris makrogazdasagi
fundamentumok kozott. Mind a hat panel esetén taldltunk igazoldst a monetaris
arfolyammodellek redukalt formajanak és a PPP empirikus érvényességére. A monetaris
arfolyammodellek specifikacioi koziil a korlatozott specifikaciok szerepeltek jobban, ezek
koziil is elsésorban a kétvaltozos specifikdcid. De a monetaris arfolyammodellek mindhdrom
eljarassal. A teljes vizsgalat sordn (ha a Pedroni tesztnél csak az ADF teszt alapjan dontiink) a
monetaris arfolyammodelleket az esetek kicsit tobb mint 76%-aban, a PPP-t az esetek
koriilbeliil 67%-aban lehetett empirikusan igazolni. Kedvezdbb eredményeket inkdbb az
idében rovidebb, tobb keresztmetszeti egyedet tartalmazo panelek esetén kaptunk. Ezek

alapjan a kovetkezo tézis fogalmazhato meg:

3. Tézis: A vizsgalt OECD-orszdagok dollardarfolyamai gyenge tesztelési koncepcioban
minden mintan legalabb egy tesztelési eljaras esetén alatamasztjiak a monetaris
arfolyammodellek és a vasarloero-paritas empirikus érvényességét, azaz a vizsgalt monetaris

makrogazdasagi fundamentumok (nominalis pénzkindlat, redljovedelem, darszinvonal) és a
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nominalis arfolyam kézotti hosszu tavu egyensulyi  kapcsolat létezését. A monetaris
arfolyammodellek mindharom specifikdcioja igazolast nyert minden mintan legalabb egy
tesztelési eljardssal, bar a vizsgalatok soran a korlatozott modellek szerepeltek jobban.
Elsoésorban a révidebb, tobb drfolyamot tartalmazo paneleken végzett vizsgalatok mutattak

kedvezobb eredményeket.

A gyenge tesztelési koncepciot kdvetden erds tesztelési koncepcioban vizsgaltuk meg a
monetaris arfolyammodelleket, és a vasarloerd-paritast. Ot kointegralt panelbecslési eljarassal
becsiiltik meg a hat panelt: FM-OLS, DOLS, DFE, MG ¢és PMG modszerrel, hogy
megvizsgaljuk, a monetiris makrogazdasagi fundamentumok a vizsgadlt modellek
feltevéseivel Osszhangban befolydsoljak-e a nominalis arfolyam hosszu tavu viselkedését. A
vizsgalatok sordn a kovetkezd eredményt kaptuk: valamennyi becslés esetén szinte minden
mintan legaldbb egy specifikacional igazolhato, hogy a vizsgalt monetaris makrogazdasagi
fundamentumok a monetaris arfolyammodellek és a PPP feltevéseivel Osszhangban
befolyasoljak a nominalis arfolyam hosszu tavi viselkedését. Csak a DFE, MG és PMG
becsléseknél nem tudtunk igazolast talalni a monetaris modellekre az 1973Q1-t61 2011Q4-ig
tartd panelnél, illetve ugyanezekkel a becslésekkel nem tudtuk bizonyitani a PPP empirikus
érvényességét az 1976Q4-t6l 2011Q4-ig tartd panelnél. Ezzel ellentétben az FM-OLS ¢és a
DOLS becslésekkel minden mintan talaltunk igazoladst a modellekre. Az 6t kointegralt
panelbecslési eljaras koziil a monetaris modellek igazoldsdban az altalunk meghatarozott
kritériumok szerint a DOLS becslés volt a legsikeresebb. Igy a vizsgalt modellekre minden
mintan talaltunk valamilyen igazolést: bizonyos becslési eljards és bizonyos specifikacid
esetén. A teljes vizsgalat soran a monetaris arfolyammodellek redukalt formdjat az esetek
kicsit tobb mint 51%-aban sikeriilt igazolni, a vasarloerd-paritast pedig az esetek koriilbeliil
72%-aban. Lathatd, hogy a vasarloerd-paritast az esetek nagyobb szazalékdban bizonyitottuk
empirikusan, mint a monetaris arfolyammodelleket. A monetaris arfolyammodellek
specifikécioi koziil a korlatozott (elsdsorban a kétvaltozos) specifikacid becslései szerepeltek
jobban. Illetve a panelbecslések soran is elsdsorban a révidebb, tobb arfolyamot tartalmazé
paneleken végzett vizsgalatok mutattak kedvezobb eredményeket. A becslések eredményei

alapjan igy a kovetkezo tézis fogalmazhatd meg:

4. Tézis: A vizsgalt OECD-orszagok dollararfolyamai erds tesztelési koncepcioban
valamennyi alkalmazott kointegralt panelbecslési eljarassal szinte minden mintan legaldbb

egy specifikacio esetén empirikusan igazoljak, hogy a vizsgalt monetaris makrogazdasagi
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fundamentumok  (nominalis pénzkinalat, realjovedelem, arszinvonal) a monetaris
arfolyammodellek és a vasarloero-paritas feltevéseivel dsszhangban befolydsoljak a
nominalis arfolyam hosszu tavu viselkedését. Tovabba megallapithatok a kévetkezok: 1) Az
FM-OLS és a DOLS modszerekkel minden mintan talaltunk igazoldst a vizsgalt modellekre, 2)
a DFE, MG és PMG becsléseknél a monetaris modelleket nem tudtuk igazolni az 1973Q1-t6l
2011Q4-ig tarto panelnél, a PPP-t az 1976Q4-tol 20110Q4-ig tarto panelnél, 3) a monetaris
modellek igazoldsaban az altalunk meghatarozott kritériumok szerint a DOLS becslés volt a
legsikeresebb, 4) a monetaris arfolyammodellek specifikacioi koziil a korlatozott (elsosorban
a ketvaltozos) specifikaciok szerepeltek jobban, 5) a PPP mellett az esetek nagyobb
szdzalékaban talaltunk igazoldst, 6) a panelbecslések soran is elsésorban a révidebb, tobb

arfolyamot tartalmazo paneleken végzett vizsgalatok mutattak kedvezobb eredményeket.

A paneleken végzett vizsgalatok eredményei tobbek kozott megerdsitik Mark — Sul [2001],
Rapach — Wohar [2004], Basher — Westerlund [2009], Cerra — Saxena [2010], Dabrowski et
al. [2014] eredményeit a monetaris arfolyammodellek esetén, illetve tobbek kozott Pedroni
[2001], Pedroni [2004], Robertson et al. [2014] eredményeit a vasarloer-paritas tekintetében.
Bar sem a monetaris arfolyammodellek, sem a vasarloeré-paritas becsléseinek
értékelésénél nem hataroztuk meg elfogadasi kritériumként, hogy a becsiilt egyiitthatok esetén
az aranyossagi €s a szimmetria hipotézise teljesiiljon, ezt Wald teszttel megvizsgaltuk az
egyes becsléseknél. Az aranyossagi hipotézis teljesiilése esetén azt varjuk, hogy a becsiilt
valtozok egyiitthatoi egyes értéket vesznek fel az elmélet altal vart eldjellel, vagyis hatasuk
szaz szézalé¢kban tiikkr6z6dik a nominalis arfolyamban. A szimmetria hipotézise esetén pedig
azt teszteljiik, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozok ugyanolyan mértékben befolyasoljak-e a
nominalis arfolyamot, azaz szimmetrikus-e az egyiitthatojuk. A két hipotézis teljesiilésének
lehetdségét nem minden esetben ott tudtuk kimutatni, ahol elfogadésra kertiilt a két vizsgalt
modell. A Wald tesztek eredményei alapjan a két hipotézis olyan esetekben is fennallhat egy-
egy valtozora, illetve valtozé parra, ahol a modelleket nem tekintettiik igazoltnak. Az esetek
nagyon kevés szazalékdban sikeriilt olyan modelleket becsiilni, ahol ez a két hipotézis is
fennallhat az altalunk meghatarozott elfogadasi kritériumok mellett. Igy ha elfogadési
kritériumnak tekintenénk ennek a két hipotézisnek a teljesiilését, akkor drasztikusan
lecsokkenne a sikeres eredmények szdma: a monetaris arfolyammodellek empirikus
érvényességét a teljes vizsgalat sordn az esetek csupan kicsit tobb mint 3%-aban lehetne
empirikusan igazoltnak tekinteni, ugyanez az ardny a PPP-nél 10% lenne ilyen koriilmények

kozott. Ha a teljes vizsgalatot tekintjiilk, akkor a monetéaris arfolyammodellek becsiilt
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szignifikans valtozoinak kicsit tobb mint 21%-aban, a PPP becsiilt szignifikdns valtozoinak
kicsit tobb mint 38%-aban nem vetette el a Wald teszt az aranyossagi hipotézist. A szimmetria
hipotézisét a monetaris arfolyammodellek becsiilt szignifikans valtozéinak ismét kicsit tobb
mint 21%-4ban, a PPP becsiilt szignifikans valtozdinak 26%-aban nem vetette el a Wald teszt.
Jol latszik, hogy az aranyossag és a szimmetria teljesiilésére is nagyobb esély van a PPP
esetén a vizsgalt mintakon. A Wald teszt eredményei alapjan a kovetkezd tézis fogalmazhato

meg:

5. Tézis: Az OECD-orszagok dollardrfolyamainak becslése soran a vizsgdlt monetdris
makrogazdasagi fundamentumoknal (nominalis pénzkinadlat, readljévedelem, arszinvonal)
bizonyos esetekben a Wald teszt nem vetette el az aranyossag és a szimmetria hipotézisét.
Ezzel kapcsolatban a kovetkezok allapithatok meg: 1) olyan esetekben is teljesiilhet a két
hipotézis, amikor a monetaris arfolyammodelleket és a vasarloerd-paritast empirikusan nem
tudtuk igazoltnak tekinteni, 2) az esetek nagyon kevés szazalékaban sikeriilt olyan modelleket
becsiilni, ahol az altalunk meghatarozott elfogadasi kritériumok mellett még ez a két hipotezis
is fenndllhat, 3) a Wald teszt az esetek nagyobb szazalékdaban nem vetette el az aranyossdg és

a szimmetria hipotézisét a vasarloerd-paritds becsléseinél.

Az eredményeink cafoljak Pedroni [2001] és Robertson et al. [2014] eredményeit a
tekintetben, hogy a vizsgélataink soran kimutattuk, bizonyos esetekben fennallhat az
aranyossag €s a szimmetria hipotézise.

Bér a monetaris arfolyammodellek és a vasarloerd-paritds empirikus igazolasa vitatott az
irodalomban, a vizsgalt mintdkon panelmodszerekkel erds és gyenge koncepcidban is sikeriilt
empirikus bizonyitékot taldlni a nemzetkozi kozgazdasagtan taldn két legmeghatidrozobb

modelljére, melyek a nomindlis arfolyamok hossza tavu viselkedésére adnak magyarazatot.
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5 KONKLUZIO

A valutaarfolyam egyike azoknak a monetaris makrogazdasagi fundamentumoknak, melyek
meghataroz6 jelentéséggel birnak a gazdasagok miikddésében (pl.: fontos transzmisszos
csatorna, melyen keresztiil rovid tavon befolydsolhatd a kibocsatas; illetve az arstabilitas
megdrzésében is szerepe van). Igy a nominalis arfolyamok rovid tava volatilitisanak és
hosszu tavi viselkedésének magyardzata egyarant foglalkoztatja a kozgazdaszokat. E
tanulmany a nominalis drfolyamok hosszu tavh viselkedésének magyarazatara tesz kisérletet.

Mivel a nominalis arfolyam hosszu tavu viselkedését szeretnénk magyarazni, ezért erre a
legmegfelelobb modellek a vasarloerd-paritason tal, az arfolyamok monetaris modelljei. Ezek
a modellek kozponti jelentdséggel birnak a nemzetkozi kozgazdasdgtanban, ezaltal tobb mas
kutatasi teriiletnek is alapjat képezik, tobbek kozott a fizetési mérleg valsagok, illetve a savos
arfolyamrendszer (target zone) irodalmanak is (Mark [2001]). Bar igéretes elméleti modellek,
de empirikus igazolasuk meglehtésen vitatott kérdés az irodalomban. Az idésoros technikak
nem hoztdk meg az atiitd sikert a tesztelés terén. De tobben az adatok hianya miatti rovid
iddsoroknak tulajdonitottak a monetaris arfolyammodellek empirikus tesztelésének kudarcat,
mivel igy az egységgyok és kointegracios teszteknek kicsi az erejiik, hogy elutasitsak a
nullhipotézist (a kointegracid hidnyat). Két lehetdség van arra, hogy javitsuk a tesztek és a
becslések pontossagat: 1) vagy a szokasosnal hosszabb iddsorokat vizsgalunk meg, 2) vagy
panelbe rendezziik az adatokat. A tanulmanyban ennek megfelelden iddsoros ¢és
panelvizsgalatokat is végeztiink.

A monetaris arfolyammodelleket sokaig rovid tava modellként kezelték, Mark [1995]-6s
munkajat kdvetden lett elfogadott, hogy valdjdban ezek hosszu tava egyensulyi modellek. A
modellek a pénzkereslet és a pénzkinalat szerepét hangsulyozzdk a nomindlis arfolyam
meghatarozasaban, s az arfolyamra tigy tekintenek, mint a pénz arara, ami egy masik pénzben
van kifejezve. A monetaris arfolyammodellek feltevéseinek teljesiilése harom feltételhez
kotott: a) fennall a vasarlderd-paritds, b) érvényesiil a fedezetlen kamatparitds és c) a
pénzkeresleti fliggvény idOben stabil. Magukat a feltételeket is nehéz empirikusan igazolni, de
szamos magyarazat sziiletett az empirikus kudarcok feloldasara. A vasarloerd-paritas vitatott
empirikus eredményei tobb 1) kutatdsi irdnynak adtak lendiiletet, melyek a PPP rejtély
feloldasara iranyulnak. Tobbek kozott az egységes ar elvével kapcsolatos kutatasoknak, a
Balassa — Samuelson hatas vizsgéalatdnak, ezen kiviil ) valtozdkat vonnak be modellbe, s

ujabbb modszertani eljarasokat alkalmaznak. Mivel a PPP is hossza tavl egyensulyi modell,
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ezért a kointegraciods eljaras tliinik a legmegfelelobbnek az empirikus teszteléséhez, illetve ha a
PPP-t61 valo eltéréseken keresztiil tesztelik a modell allitasait, azaz a reédlarfolyam
vizsgalataval, akkor szdmolni kell az alkalmazkodasi folyamat nemlineéris természetével. A
fedezetlen kamatparitas vizsgalata is jelentOs kutatasi teriilet, annyira, hogy a kedvezdtlen
empirikus eredmények problémdjara fedezetlen kamatparitasi rejtélyként hivatkoznak, mely
feloldasara arfolyammodellt is fejlesztettek, a kockazati prémium modelleket. Erdekes, hogy
az iddtavot tekintve altalaban két szélsd esetben talalnak empirikus igazolast az UIP-re:
nagyon rovid tavon, illetve nagyon hosszu tavon. A pénzkeresleti fliggvény tesztelésének is
széles korli irodalma van, az eredmények pedig ezen a teriileten is valtozatosak.

A monetaris modelleknek harom fajtajat kiilonboztetjik meg: 1) a rugalmas arak
monetaris modelljét (Frenkel [1976], Bilson [1978]), 2) a ragados arak monetaris modelljét
(Dornbusch [1976]) és 3) a realkamat-kiilonbségek modelljét (Frankel [1979]). A harom
modell més-méas makrogazdasagi fundamentumoknak tulajdonit meghatdroz6 szerepet a
nomindlis arfolyam hosszi tdvi meghatidrozdsdban. A rugalmas arak monetaris modellje
feltételezi, hogy minden ar a gazdasdgban tokéletesen rugalmas felfel¢ és lefelé, rovid és
hosszi tdvon egyarant (Frenkel [1976]). Tobbféle reprezentacidja létezik, az egyik
legegyszeriibb formaja, melyben a nominalis pénzkinalatok kiilonbsége, a realjovedelmek
kiilonbsége és a nominalis kamatkiilonbségek befolyasoljdk a nominalis arfolyamot. Viszont a
ragados arak monetdris modelljében mar nem tokéletesen rugalmasak az arak, elsésorban az
arupiacon, és rovid tavon nem. Mivel az arupiacon és az eszkozok piacan az alkalmazkodasi
sebesség eltérd lesz, ezért a modell dinamikussd valik. A modell szerint az arfolyam révid
tavon tallendiilhet az egyenstlyi szintjén a piacok eltéré alkalmazkodasa miatt, s a
tallendiilést kovetSen all be a hossza tava egyensilyi szintjére. Igy a vasarléeré-paritas ebben
a modellben csak hosszu tdvon érvényesiil, ami szintén eltérés az el6z6 modellhez képest
(Dornbusch [1976]). A redlkamat-kiilonbségek modellje szintézist probal teremteni a
rugalmas arak monetdris modellje és a ragadds arak monetaris modellje kozott. Frankel
[1979] az arfolyam és a kamat ellentétes kapcsolatara figyelt fel a két monetaris modellben,
illetve az inflaci6 eltérd szerepére. Mig a rugalmas arak monetaris modelljében hangsulyos
szerepe van az inflacionak, addig a ragados arak monetaris modellje nem fektet explicit
hangsulyt az inflacidra. Frankel [1979] a latszélagos ellentmonddsokat a realkamat-
kiilonbségek modellbe vondsaval oldja fel. De az irodalom legtobb esetben a monetéris
modellek redukalt formajat teszteli, igy a tanulményban mi is ezt vizsgaltuk meg.

Az id6soros vizsgalatok soran a dan korona, a kanadai dollar és a jen dollararfolyamait

vizsgéaltuk meg negyedéves bontasban a lebegtetés iddszaka alatt kétféle specifikacioban
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(6tvaltozos, kétvaltozés modell), két iddszakra: 1997-ig ¢és 2012-ig. Emellett
Osszehasonlitasként kozoltiik a forint-eurd arfolyam eredményeit is, szintén két specifikaciod
esetén. Gyenge koncepcidban Engle — Granger és Johansen kointegracios teszttel vizsgaltuk
meg az arfolyamokat. Az eredmények alapjan inkabb az 6tvaltozos, korlatlan specifikaciok
esetén igazolhato, hogy létezik hosszt tava egyensulyi kapcsolat a nominalis arfolyam és a
vizsgalt monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozott. Ez alapjan a kovetkezd tézist

fogalmaztuk meg:

1. Tézis: A forint-eurd, a dan korona-, a kanadai dollar és a jen dollardrfolyamai gyenge
tesztelési koncepcioban bizonyos specifikaciok esetén empirikusan igazoljak, hogy létezik
hosszu tavu egyensulyi kapcsolat a vizsgalt monetaris makrogazdasagi fundamentumok
(nominalis pénzkinalat, realjovedelem) és a nominalis arfolyam kézott. Ez a vizsgalt mintakon
elsésorban a korlatlan, 6tvaltozos specifikdciok esetén mutathato ki, kivétel ez alol a forint-
euro arfolyam, melynél ez a hosszu tavi kapcsolat a korldtozott specifikacioknal is

egyértelmiien kimutathato.

Erds koncepcioban pedig épp a korlatozott specifikdciok esetén taldltunk kedvezo
eredményeket, kivétel ez aldl a dan korona-dollar arfolyam. Illetve a forint-eurd arfolyamnal
csak akkor igazolhatd, hogy annak hoszi tava viselkedése a monetéris arfolyammodellek
feltevéseivel Osszhangban van, ha a Balassa — Samuelson hatast is megragadja a tesztelt

modell. gy a kovetkezd tézis fogalmazhatd meg:

2. Tézis: A forint-eurd, a kanadai dollar és a jen dollardarfolyamai erds tesztelési
koncepcioban a korlatozott (kétvaltozos) specifikacio esetén empirikusan bizonyitjak, hogy a
vizsgalt monetaris makrogazdasagi fundamentumok (nominalis pénzkinalat, realjovedelem) a
monetadris arfolyammodellek feltevéseivel osszhangban befolyasoljak a nominalis darfolyam
hosszu tavu viselkedését. Ez nem mondhato el a dan korona dollararfolyamardl, illetve a
forint-euro arfolyam esetén csak a Balassa — Samuelson hatas figyelembevételével nyer

igazolast a fenti allitas.

Az id6soros vizsgalatok eredményei tobbek kozott osszhangban vannak Darvas és Schepp

[2007b] (forint-eurd arfolyam esetén), Rapach ¢és Wohar [2004] (a dan korona
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dollararfolyama esetén), Zhang és szerzotarasai [2007] (kanadai dollar dollararfolyama
esetén) és Dutt és Gosh [2000] (a jen dollararfolyama esetén) eredményeivel.

A panelvizsgalatok soran 14 OECD-orszag és az eurdzona dollararfolyamat teszteltiik
negyedéves bontasban. Mivel az egyes orszagok esetén korlatozott iddintervallumra alltak
rendelkezésre adatok, ezért hat panelt allitottunk Ossze, melyek eltérnek a vizsgalt
mintaidészak hosszaban és a keresztmetszeti egyedek szadmaban: az id6ben hosszli panelek
kevesebb keresztmetszeti egyedet tartalmaznak, az id6ben rovidebb panelek pedig tobbet. A
érvényességét vizsgaltuk meg erds €és gyenge koncepcioban egyarant. Gyenge koncepcidban
Kao, Pedroni és Westerlund panel kointegracios tesztet alkalmaztunk. Mind a hat panel esetén
talaltunk igazolast a monetaris arfolyammodellek redukalt forméajanak és a PPP empirikus
érvényességére. A teljes vizsgalat soran (ha a Pedroni tesztnél csak az ADF teszt alapjan
dontiink) a monetaris arfolyammodelleket az esetek kicsit tobb mint 76%-aban, a PPP-t az
esetek koriilbelill 67%-aban lehetett empirikusan igazolni. Az eredmények alapjan a

kovetkezd tézis allapithatdo meg:

3. Tézis: A vizsgalt OECD-orszdagok dollardarfolyamai gyenge tesztelési koncepcioban
minden mintan legalabb egy tesztelési eljardas esetéen alatamasztiagk a monetaris
arfolyammodellek és a vasarloero-paritas empirikus érvényességét, azaz a vizsgalt monetaris
makrogazdasagi fundamentumok (nominalis pénzkindlat, redljévedelem, arszinvonal) és a
nominalis arfolyam kézotti hosszu tavu egyensulyi  kapcsolat létezését. A monetaris
arfolyammodellek mindharom specifikdcioja igazolast nyert minden mintan legalabb egy
tesztelési eljardssal, bar a vizsgalatok soran a korlatozott modellek szerepeltek jobban.
Elsoésorban a révidebb, tobb drfolyamot tartalmazo paneleken végzett vizsgalatok mutattak

kedvezobb eredményeket.

Erds tesztelési koncepcioban 6t kointegralt panelbecslési eljarassal becsiiltiik meg a hat
panelt: FM-OLS, DOLS, DFE, MG ¢s PMG modszerrel, hogy megvizsgaljuk, a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok a vizsgalt modellek feltevéseivel 0Osszhangban
befolyasoljak-e a nomindlis arfolyam hossza tavl viselkedését. A teljes vizsgalat soran a
monetaris arfolyammodellek redukalt formajat az esetek kicsit tobb mint 51%-aban sikertilt
igazolni, a vasarloerd-paritast pedig az esetek koriilbeliil 72%-4ban. A becslési eredmények

alapjan a kovetkezok allapithatok meg:
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4. Tézis: A vizsgdalt OECD-orszagok dollararfolyamai erds tesztelési koncepcioban
valamennyi alkalmazott kointegralt panelbecslési eljardssal szinte minden mintan legalabb
egy specifikacio esetén empirikusan igazoljak, hogy a vizsgalt monetaris makrogazdasagi
fundamentumok  (nominadlis pénzkinalat, realjovedelem, arszinvonal) a monetaris
arfolyammodellek és a vasarloerd-paritas feltevéseivel dsszhangban befolydsoljak a
nominalis arfolyam hosszu tavu viselkedéset. Tovabba megallapithatok a kévetkezok: 1) Az
FM-OLS és a DOLS modszerekkel minden mintan talaltunk igazoldst a vizsgalt modellekre, 2)
a DFE, MG és PMG becsléseknél a monetaris modelleket nem tudtuk igazolni az 1973Q1-t6l
2011Q4-ig tarto panelnél, a PPP-t az 1976Q4-tol 20110Q4-ig tarto panelnél, 3) a monetaris
modellek igazoldsaban az altalunk meghatarozott kritériumok szerint a DOLS becslés volt a
legsikeresebb, 4) a monetaris arfolyammodellek specifikacioi koziil a korlatozott (elsosorban
a ketvaltozos) specifikaciok szerepeltek jobban, 5) a PPP mellett az esetek nagyobb
szazalékaban talaltunk igazoldst, 6) a panelbecslések soran is elsésorban a révidebb, tobb

arfolyamot tartalmazo paneleken végzett vizsgalatok mutattak kedvezobb eredményeket.

A paneleken végzett vizsgalatok eredményei tobbek kozott megerdsitik Mark — Sul [2001],
Rapach — Wohar [2004], Basher — Westerlund [2009], Cerra — Saxena [2010], Dabrowski et
al. [2014] eredményeit a monetéris arfolyammodellek esetén, illetve tobbek kozott Pedroni
[2001], Pedroni [2004], Robertson et al. [2014] eredményeit a vasarloer-paritas tekintetében.
Bar sem a monetaris arfolyammodellek, sem a vasarloeré-paritas becsléseinek
értékelésénél nem hatdroztuk meg elfogadasi kritériumként, hogy a becsiilt egyiitthatok esetén
az aranyossagi €s a szimmetria hipotézise teljesiiljon, ezt Wald teszttel megvizsgaltuk az
egyes becsléseknél. Ha a teljes vizsgalatot tekintjiik, akkor a monetaris arfolyammodellek
becstilt szignifikans valtozoinak kicsit tobb mint 21%-aban, a PPP becsiilt szignifikans
valtozoinak kicsit tobb mint 38%-aban nem vetette el a Wald teszt az ardnyossagi hipotézist.
A szimmetria hipotézisét a monetdris arfolyammodellek becsiilt szignifikdns véltozdinak
ismét kicsit tobb mint 21%-dban, a PPP becsiilt szignifikans valtozoinak 26%-aban nem

vetette el a Wald teszt. Az eredmények alapjan a kovetkezok fogalmazhatok meg:

5. Tézis: Az OECD-orszagok dollararfolyamainak becslése soran a vizsgalt monetdris
makrogazdasagi fundamentumoknal (nominalis pénzkindlat, realjovedelem, drszinvonal)
bizonyos esetekben a Wald teszt nem vetette el az aranyossag és a szimmetria hipotézisét.

Ezzel kapcsolatban a kovetkezok allapithatok meg: 1) olyan esetekben is teljesiilhet a két
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hipotézis, amikor a monetaris arfolyammodelleket és a vasarloero-paritast empirikusan nem
tudtuk igazoltnak tekinteni, 2) az esetek nagyon kevés szazalékaban sikeriilt olyan modelleket
becsiilni, ahol az altalunk meghatarozott elfogadasi kritériumok mellett még ez a két hipotezis
is fenndllhat, 3) a Wald teszt az esetek nagyobb szazalékdaban nem vetette el az aranyossdg és

a szimmetria hipotézisét a vasarloerd-paritas becsléseinél.

Az eredményeink cafoljdk Pedroni [2001] és Robertson et al. [2014] eredményeit a
tekintetben, hogy a vizsgélataink soran kimutattuk, bizonyos esetekben fennallhat az
aranyossag €s a szimmetria hipotézise.

Az irodalomban mind a monetaris arfolyammodellek, mind azok egyik kozponti
feltételének, a PPP-nek az empirikus igazolhatdsaga vitatott teriilet. A tanulmanyban végzett
vizsgélatokkal ehhez a vitdhoz szeretnénk hozzaszolni. A vizsgalatok eredményei, és az elsé

négy tézis alapjan a kdvetkezo allaspontot képviseljik:

6. Tézis: A vizsgalt mintakon — az eddigieknél hosszabb iddsorokon, illetve panel adatokon —
kointegracios eljarassal bizonyos esetekben empirikusan igazolhatova valtak a monetaris
darfolyammodellek és a visdarléeré-paritis feltevései. Igy ezek az eredmények is igazoljdk,
hogy a vizsgalt modellek altal figyelembe vett monetdris makrogazdasagi fundamentumok
(nominalis pénzkinalat, readljévedelem, arszinvonal) e modellek feltevéseivel dsszhangban
elsosorban hosszu tavon befolydsoljak a nominalis arfolyam viselkedését, ez a hosszu tavu
egyensulyi kapcsolat pedig a megfelelé modszertani eljarassal (kointegracios eljardssal)

kimutathato.

Ez az allitas tobbek kozott megerdsiti Mark [1995] allaspontjat.

Az arfolyam a monetaris politikdban tolt be meghatarozo szerepet. A legutobbi globalis
pénziigyi valsadg ramutatott arra, hogy valtozasokra van sziikség az eddigi monetaris politikai
elgondolasokban. A megvaltozott kornyezetben 1j monetaris politikai célokra, és tijragondolt
vagy ujszerli instrumentumokra lehet sziikség. De még a megvaltozott kornyezetben is a
monetaris politika egyik legfontosabb célja kell, hogy maradjon a hossza tava arstabilitas,
ebben pedig jelentds szerepe van a nominalis arfolyam hossza tava viselkedésének. (Bayoumi
et al. [2014]) Igy az eredményeink megerdsitik Issing [2009] allaspontjat a tekintetben, hogy
a monetaris politikdnak nemcsak rovid- és kozép tavra kell fokuszalnia a makrogazdasagi
stabilitas elérése érdekében, hanem hosszl tdvra is. A megvaltozott kdrnyezetben az egyes

valtozok (fundamentumok) kozotti kapcsolatok is modosultak (pl. a fejlett orszdgokban
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gyengiilt a kapcsolat az inflacio és a munkanélkiiliség kozott (Bayoumi et al. [2014])), de az
eredményeink tobbségében alatdmasztjdk, hogy a monetaris arfolyammodellek altal
feltételezett kapcsolatok nem valtoztak. Igy annak ellenére, hogy az irodalomban megjelenik a
,,t0bb miivészetet és kevesebb tudomanyt a monetaris politika folytatasdban™ (Bayoumi et al.
[2014]) javaslat az egyes modellek ujragondolédsaig, addig a monetaris arfolyammodellek —
empirikus igazolhatdsdguknal fogva — alapjat képezhetik a monetaris politikai dontéseknek,

akar Osszetettebb modellek épitokovekeént is.
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A. MELLEKLET AZ IDOSOROS EREDMENYEKHEZ

A.1 A vizsgalt idosorok abrai, segédlet az egységgyok tesztek
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A.1.2. abra: USA
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A.2 Az Engle — Granger teszt szamolt kritikus értékei az ADF

egységgyok teszthez MacKinnon [2010] alapjan

Kétvaltozos specifikacio

Héromvaltozos specifikacio (B. — S. hatassal)

Forint-euro arfolyam 1999Q1-2012Q4

Forint-euro arfolyam 1999Q1-2012Q4
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0
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0
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0
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o -3.4959 +
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10 534+ 30203 40978 0
56
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6
- — 0
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56
—6.241+—2.Z9 _ 35641
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—12.024+—13.213 __4338)
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—9.188+—4.2235 —_4.000
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Kétvaltozos specifikacio

Dén korona-dollar arfolyam 1974Q1-2012Q4
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Kétvaltozds specifikacio

Kanadai dollar-dollér arfolyam Kanadai dollar-dollar arfolyam
1973Q1-2012Q4 1973Q1-19970Q4
Trend nélkiil
19 -10. -30. 19 -10. -30.
o —-3.9001+ 10.534 + 30 (2)3 =-3.9671 o -3.9001+ 10.534 + 30 (2)3 =-4.0084
160 160 100 100
0 _ _ 0 _ _
3% -3.3377+ 5.967 + 8'928 =-3.3753 3% -3.3377+ 5967 + 8'928 =-3.3983
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o —4.3266+ 15531 + 34 (2)3 =-4.425 o —4.3266 + 15531 + 34 (2)3 =-4.4853
160 160 100 100
0 _ _ 0 _ _
3% —-3.7809 + 9'421+ 15'(2)6 =-3.8404 3% —-3.7809 + 9'421+ 15'(2)6 =-3.8766
160 160 100 100
10% —7. —4. 10% —7. —4.
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Kétvaltozos specifikacio

Jen-dollar arfolyam 1980Q1-2012Q4 Jen-dollar arfolyam 1980Q1-1997Q4
Trend nélkiil
19 -10. -30. 19 -10. -30.
& -3.9001+ 10.534 + 30 (2)3 =-3.9816 o -3.9001+ 10.534 + 30203 =—4.0522
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& -3.0462 + 4.069 + > 723 =-3.0774 o -3.0462 + 4.069 + > Z3 =-3.1038
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0 _ _ 0 _ _
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109 7. —4. 109 7. —4.
& -3.4959 + 332203 + li;l =-3.5507 & -3.4959 + 7.203 + 4 (2)1 =-3.5967
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A.3 Johansen kointegracios teszt eredmények az egyes

specifikaciok esetén

A.3.1 Johansen teszt eredméyek a forint-euro6 arfolyamra

A.3.1.1. tablazat
Johansen teszt a Balassa — Samuelson hatést is megragad6 hétvaltozos modell (1999Q1-

2012Q4) esetén, HUF-EUR arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek
Nulla 0.8241 245.1747 134.6780 0.000
Legalabb 1 0.6739 154.8014 103.8473 0.000
Legalabb 2 0.5478 96.5408 76.9728 0.001
Legalabb 3 0.3413 55.2766 54.0790 0.039
Legalabb 4 0.2856 33.5698 35.1928 0.074
Legalabb 5 0.2012 16.0812 20.2618 0.171
Legalabb 6 0.0811 4.3977 9.1646 0.356
A kointegracios vektorok — Sajatérték Maximum 5%-o0s kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.8241 90.3734 47.0790 0.000
Legalabb 1 0.6739 58.2606 40.9568 0.000
Legalabb 2 0.5478 41.2642 34.8059 0.007
Legalabb 3 0.3413 21.7068 28.5881 0.293
Legalabb 4 0.2856 17.4886 22.2996 0.205
Legalabb 5 0.2012 11.6835 15.8921 0.205
Legalabb 6 0.0811 4.3977 9.1646 0.356

A.3.1.2. tablazat
Johansen teszt a Balassa — Samuelson hatést is megragadd haromvaltoz6s modell (1999Q1-

2012Q4) esetén, HUF-EUR arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.4079 38.8812 35.1928 0.0191
Legalabb 1 0.1512 12.6778 20.2618 0.3901
Legalabb 2 0.0857 4.4798 9.1645 0.3453
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szdma sajatértek teszt értek
Nulla 0.4079 26.2035 22.2996 0.0135
Legalabb 1 0.1512 8.1979 15.8921 0.5242
Legalabb 2 0.0857 4.4798 9.1646 0.3453

198



A.3.1.3. tablazat
Johansen teszt az 6tvaltozds modell (1999Q1-2012Q4) esetén, HUF-EUR arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek

Nulla 0.4288 65.6205 60.0614 0.0158

Legalabb 1 0.2731 37.0639 40.1749 0.0994

Legalabb 2 0.2407 20.7943 24.2760 0.1292

Legalabb 3 0.0772 6.7517 12.3209 0.3506

Legalabb 4 0.0507 2.6551 4.1299 0.1220

A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szdma sajatértek teszt értek

Nulla 0.4288 28.5566 30.4396 0.0844

Legalabb 1 0.2731 16.2696 24.1592 0.3993

Legalabb 2 0.2407 14.0427 17.7973 0.1682

Legalabb 3 0.0772 4.0965 11.2248 0.6131

Legalabb 4 0.0507 2.6551 4.1299 0.1220

A.3.1.4. tablazat
Johansen teszt a kétvaltozos modell (1999Q1-2012Q4) esetén, HUF-EUR arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték

Nulla 0.2574 16.1073 15.4947 0.0404

Legalabb 1 0.0007 0.0384 3.8415 0.8446

A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték

Nulla 0.2574 16.0689 14.2646 0.0256

Legalabb 1 0.0007 0.0384 3.8415 0.8446
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A.3.2 Johansen teszt eredméyek a dan korona-dollar arfolyamra

A.3.2.1. tablazat
Johansen teszt az 6tvaltozos modell (1974Q1-2012Q4) esetén, DKK-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.2637 78.9706 76.9728 0.0349
Legalabb 1 0.0973 32.4495 54.0790 0.8320
Legalabb 2 0.0502 16.8842 35.1928 0.8910
Legalabb 3 0.0362 9.0542 20.2618 0.7312
Legalabb 4 0.0225 3.4534 9.1646 0.4996
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szdma sajatértek teszt értek
Nulla 0.2637 46.5211 34.8059 0.0013
Legalabb 1 0.0973 15.5653 28.5881 0.7759
Legalabb 2 0.0502 7.8300 22.2996 0.9588
Legalabb 3 0.0362 5.6008 15.8921 0.8310
Legalabb 4 0.0225 3.4534 9.1646 0.4996

A.3.2.2. tablazat
Johansen teszt az 6tvaltozos modell (1974Q1-1997Q4) esetén, DKK-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek
Nulla 0.4003 97.7896 76.9728 0.0006
Legalabb 1 0.2291 50.7534 54.0790 0.0959
Legalabb 2 0.1911 26.8168 35.1928 0.2982
Legalabb 3 0.0545 7.3077 20.2618 0.8768
Legalabb 4 0.0231 2.1509 9.1646 0.7475
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.4003 47.0362 34.8059 0.0011
Legalabb 1 0.2291 23.9366 28.5881 0.1757
Legalabb 2 0.1911 19.5091 22.2996 0.1172
Legalabb 3 0.0545 5.1567 15.8921 0.8744
Legalabb 4 0.0231 2.1509 9.1646 0.7475
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A.3.2.3. tablazat
Johansen teszt a kétvaltozds modell (1974Q1-2012Q4) esetén, DKK-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek

Nulla 0.0652 16.3850 24.2760 0.3523

Legalabb 1 0.0378 6.0042 12.3209 0.4355

Legalabb 2 0.0004 0.0684 4.1299 0.8302

A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szdma sajatértek teszt értek

Nulla 0.0652 10.3807 17.7973 0.4459

Legalabb 1 0.0378 5.9358 11.2248 0.3570

Legalabb 2 0.0004 0.0684 4.1299 0.8302

A.3.2.4. tablazat
Johansen teszt a kétvaltozos modell (1974Q1-1997Q4) esetén, DKK-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték

Nulla 0.0547 6.3239 12.3201 0.3976

Legalabb 1 0.0124 1.1471 4.1299 0.3310

A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-o0s kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték

Nulla 0.0547 5.1768 11.2248 0.4527

Legalabb 1 0.0124 1.1471 4.1299 0.3310
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A.3.3 Johansen teszt eredméyek a kanadai dollar-dollar arfolyamra

A.3.3.1. tablazat
Johansen teszt az 6tvaltozos modell (1973Q1-2012Q4) esetén, CAD-USD éarfolyamra

A kointegracios vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.2260 100.1349 79.3415 0.0006
Legalabb 1 0.1934 59.9129 55.2458 0.0184
Legalabb 2 0.0887 26.1652 35.0109 0.3184
Legalabb 3 0.0575 11.5854 18.3977 0.3408
Legalabb 4 0.0145 2.2909 3.8415 0.1301
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szdma sajatértek teszt értek
Nulla 0.2260 40.2220 37.1636 0.0216
Legalabb 1 0.1934 33.7478 30.8151 0.0213
Legalabb 2 0.0887 14.5798 24.2520 0.5350
Legalabb 3 0.0575 9.2945 17.1477 0.4654
Legalabb 4 0.0145 2.2909 3.8415 0.1301

A.3.3.2. tablazat
Johansen teszt az 6tvaltozos modell (1973Q1-1997Q4) esetén, CAD-USD éarfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek
Nulla 0.3809 72.1234 79.3415 0.1545
Legalabb 1 0.1011 25.6107 55.2458 0.9871
Legalabb 2 0.0864 15.2728 35.0109 0.9352
Legalabb 3 0.0646 6.5098 18.3977 0.8267
Legalabb 4 0.0003 0.0285 3.8415 0.8660
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.3809 46.5127 37.1636 0.0032
Legalabb 1 0.1011 10.3379 30.8151 0.9974
Legalabb 2 0.0864 8.7629 24.2520 0.9575
Legalabb 3 0.0646 6.4814 17.1477 0.7683
Legalabb 4 0.0003 0.0285 3.8415 0.8660
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A.3.3.3. tablazat
Johansen teszt a kétvaltozds modell (1973Q1-2012Q4) esetén, CAD-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek

Nulla 0.1245 24.4189 25.8721 0.0750

Legalabb 1 0.0262 4.0692 12.5180 0.7321

A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték

Nulla 0.1245 20.3497 19.3870 0.0362

Legalabb 1 0.0262 4.0692 12.5180 0.7321

A.3.3.4. tablazat
Johansen teszt a kétvaltozos modell (1973Q1-1997Q4) esetén, CAD-USD éarfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.1231 26.0975 42.9153 0.7321
Legalabb 1 0.0961 13.4850 25.8721 0.6997
Legalabb 2 0.0387 3.7850 12.5180 0.7730
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szdma sajatértek teszt értek
Nulla 0.1231 12.6125 25.8232 0.8322
Legalabb 1 0.0961 9.6999 19.3870 0.6509
Legalabb 2 0.0387 3.7850 12.5180 0.7730
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A.3.4 Johansen teszt eredméyek a jen-dollar arfolyamra

A.3.4.1. tablazat
Johansen teszt az 6tvaltozos modell (1980Q1-2012Q4) esetén, JPY-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.2724 99.9995 69.8189 0.0000
Legalabb 1 0.2144 58.6602 47.8561 0.0035
Legalabb 2 0.1271 27.2988 29.7971 0.0945
Legalabb 3 0.0682 9.6342 15.4947 0.3099
Legalabb 4 0.0035 0.4576 3.8415 0.4987
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szdma sajatértek teszt értek
Nulla 0.2724 41.3393 33.8769 0.0054
Legalabb 1 0.2144 31.3614 27.5843 0.0156
Legalabb 2 0.1271 17.6646 21.1316 0.1429
Legalabb 3 0.0682 9.1766 14.2646 0.2718
Legalabb 4 0.0035 0.4576 3.8415 0.4987

A.3.4.2. tablazat
Johansen teszt az 6tvaltozos modell (1980Q1-1997Q4) esetén, JPY-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek
Nulla 0.3988 70.6393 60.0614 0.0049
Legalabb 1 0.2022 35.0261 40.1749 0.1499
Legalabb 2 0.1539 19.2141 24.2760 0.1906
Legalabb 3 0.1012 7.5188 12.3209 0.2765
Legalabb 4 0.0008 0.0542 4.1299 0.8486
A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.3988 35.6133 30.4396 0.0104
Legalabb 1 0.2022 15.8120 24.1592 0.4375
Legalabb 2 0.1539 11.6953 17.7973 0.3242
Legalabb 3 0.1012 7.4645 11.2248 0.2118
Legalabb 4 0.0008 0.0542 4.1299 0.8486
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A.3.4.3. tablazat
Johansen teszt a kétvaltozdos modell (1980Q1-2012Q4) esetén, JPY-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama értek

Nulla 0.0580 8.3842 12.3209 0.2084

Legalabb 1 0.0073 0.9154 4.1299 0.3920

A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték

Nulla 0.0580 7.4688 11.2248 0.2115

Legalabb 1 0.0073 0.9154 4.1299 0.3920

A.3.4.4. tablazat
Johansen teszt a kétvaltozos modell (1980Q1-1997Q4) esetén, JPY-USD arfolyamra

A kointegracios vektorok  Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama érték

Nulla 0.0958 9.2828 12.3209 0.1532

Legalabb 1 0.0314 2.2338 4.1299 0.1593

A kointegracios vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték

Nulla 0.0958 7.0490 11.2248 0.2452

Legalabb 1 0.0314 2.2338 4.1299 0.1593
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A.4 Kanada pénzkinalatanak egységgyok teszt eredményei
1991Q1 és 2012Q4 kozott

Viltozo ADF teszt KPSS teszt Ng — Perron teszt
A B C A B A B
Kanada 199101-201204
m, 1.094 -1.596 3.124 11727 02827 1908  -3.266
Am, 3.94577 42247 21659 0.359° 0.089  -10.289" -14.835"
A’m, - - - 0.071 0.064 - -

Megjegyzés: 1) A) az idésor tartalmaz konstanst, B) konstanst és trendet is tartalmaz, C) az idésor egyiket sem
tartalmazza
2) a csillagok jelzik azokat a szignifikancia szinteket, amelyeken a nullhipotézist el lehet utasitani: * 10%, **
5%, *** 1%

3) az Ng — Perron teszt esetén csak az MZ, tesztstatisztikat vettiik figyelembe

A.5 VEC modellek reziduumainak egységgyok teszt eredményei

Modellek IPS teszt Fisher-ADF teszt Fisher-PP teszt
A A C A C
Magyarorszag
7 valtozos  1999Q1-2012Q4 -18.630%*** 245.094%** 484.812*** 260.043%** 495, 152%**
3 valtozos 1999Q1-2012Q4 -11.826*** 100.512*%** 190.763*** 100.314%** 190.089***
5valtozos  1999Q1-2012Q4 -14.232%%% 154 749%*%* 200 353*** 155261%** 301.213***
2 valtozos  1999Q1-2012Q4 -0.203*** 65 306*** 128.795%** 65.222%** 128.36] ¥**
Dania
5 valtozos 1974Q1-2012Q4 -27.999%** 422 863***1316.95%** 422 577***1316.95%**
5valtozos 1974Q1-1997Q4 -21.090*** 158.270%** 961.600*** 158.355%** 959 586***
2 valtozos  1974Q1-2012Q4 -17.670%** 170.232%** 526.782*** 170.240%** 526.782***
2 valtozos  1974Q1-1997Q4 -14.319%%* 54 312%** 476.121*** 54 .229%%* 476 372%**
Kanada
5valtozos 1973Q1-2012Q4 -27.947**%% 428 319%**1316.95%**  428.742%**1316.95%**
5 valtozos 1973Q1-1997Q4 -20.764%** 173 786%** 944 344*** 173 236%** 953 186***
2 valtozos  1973Q1-2012Q4 -17.901%%* 171.792%** 526.782*** 171.944%%* 526,782%**
2 valtozos  1973Q1-1997Q4 -13.661%*%*  65.604%** 431.410%** 65.239%%* 437 185%**
Japan
5 valtozos 1980Q1-2012Q4 -26.152%*% 378.192%**1316.95%** 378.268***]1316.95%**
5valtozos 1980Q1-1997Q4 -16.635%%% 154 454%*%* 447 T83*** 152.235%%* 451 .974%***
2 valtozos  1980Q1-2012Q4 -15.023*** 137.583%** 526.782*** 137.675%** 526.782***
2 valtozos  1980Q1-1997Q4 -10.351%%%  63,129%** 159,849*** 63 133%** 160.238***
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B. MELLEKLET A PANEL EREDMENYEKHEZ

B.1 A vizsgalt panelekben szereplo idosorok abrai

B.1.1 Az OECD-orszagokbdl allo panel (1973Q1-2011Q4) idésorainak
abrai
B.1.1.1. abra: A nomindlis arfolyamok B.1.1.2. abra: A nominalis arfolyamok

logaritmusai (1973Q1-2011Q4) logaritmusainak elsé differenciai
(1973Q1-2011Q4)
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B.1.1.3. d&bra: A nominalis arfolyamok B.1.1.4. 4dbra: A nomindlis pénzkinalatok
logaritmusainak ~ masodik  differenciai logaritmusai (1973Q1-2011Q4)
(1973Q1-2011Q4)

D_D_L_EXR USA LM
Canada Norway Canada Norway
a 1 28| 28|
05
09 274 274
-1 26 26
~05-]
104 2 25 25
7‘5 8‘0 3‘5 9‘0 9‘5 dO 0‘5 1‘0 7‘5 S‘D 3‘5 9‘0 9‘5 D‘D dS 1‘0 2 2

75 80 8 9 95 00 05 10 75 80 8 9 95 00 05 10

Sweden Switzerland

Sweden Switzerland
3 2 2 27
2 85
4 270
1 280
265
0” 04 275
270
RE 260
1] %5
24 255
260
75 8 8 S 95 00 05 10 75 8 8 % 65 00 05 10 55— ——
75 8 8 9 95 00 05 10 75 8 8 9 9 00 05 10

207



B.1.1.5. abra: A nominalis pénzkinalatok B.1.1.6. dbra: A nomindlis pénzkinalatok
logaritmusainak elsé differenciai (1973Q1- logaritmusainak  masodik  differenciai
2011Q4) (1973Q1-2011Q4)
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B.1.1.7. abra: A reédljovedelmek B.1.1.8.  4bra: A  redljovedelmek
logaritmusai (1973Q1-2011Q4) logaritmusainak elsé differenciai
(1973Q1-2011Q4)
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B.1.1.9. abra: A realjovedelmek B.1.1.10.  abra: Az  arszinvonalak
logaritmusainak ~ masodik  differenciai logaritmusai (1973Q1-2011Q4)
(1973Q1-2011Q4)
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B.1.1.11. abra: Az arszinvonalak B.1.1.12.  abra: Az  4arszinvonalak
logaritmusainak els6 differenciai (1973Q1- logaritmusainak  masodik  differenciai
2011Q4) (1973Q1-2011Q4)
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B.1.1.13. éabra: Az USA valtozéi (a pénzkindlat, a redljovedelem ¢és az darszinvonal
logaritmusa, illetve azok elsd és masodik differenciai) (1973Q1-2011Q4)
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B.1.2 Az OECD-orszagokbdl allo panel (1976Q4-2011Q4) idésorainak
abrai
B.1.2.1. é&bra: A nominalis arfolyamok

B.1.2.2. é4bra: A nomindlis arfolyamok

elso differenciai

logaritmusai (1976Q4-2011Q4)
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B.1.2.4. dbra: A nomindlis pénzkinalatok
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B.1.2.5. 4bra: A nominalis pénzkinalatok B.1.2.6. dbra: A nomindlis pénzkinalatok
logaritmusainak els6 differenciai (1976Q4- logaritmusainak  masodik  differenciai
2011Q4) (1976Q4-2011Q4)
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(1976Q4-2011Q4)
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B.1

2.9.

abra:

logaritmusainak
(1976Q4-2011Q4)

A
masodik

realjovedelmek
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logaritmusai (1976Q4-2011Q4)

B.1.2.12.
logaritmusainak ~ masodik
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B.1.3 Az OECD-orszagokbdl allo panel (1980Q1-2011Q4) idésorainak
abrai

B.1.3.1. dbra: A nomindlis arfolyamok logaritmusai (1980Q1-2011Q4)
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B.1.3.2. dbra: A nomindlis arfolyamok logaritmusainak elsé differenciai (1980Q1-2011Q4)

D_L_EXR_USA

Australia Canada Denmark

L6 4w

L T n h
5 g o g =
8 ' 8 R®
T R

5 5 o o

& 8 & 3

I T ! T

T T T T T T T T T T T T T T T T T T
1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010 1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010 1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010

Japan Mexico Norway

L L 5 5 o o o
3 5 8 § 8 % 8
P S
o © o o o
s v = o ®
IR R S
o 4 i
T L h

0.2 -1
1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010 1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010 1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010
Sweden Switzerland United Kingdom
3 15 2
10
2 14

L s 4
Y
L 5 o o
3 & 8 8
I
PR

1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010 1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010 1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010

213



B.1.3.3. &bra: A nomindlis arfolyamok logaritmusainak masodik differenciai (1980Q1-
2011Q4)
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B.1.3.5. dbra: A nominalis pénzkinalatok logaritmusainak elsd differenc
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B.1.3.6. abra: A nominalis pénzkindlatok logaritmusainak masodik differenciai (1980Q1-
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B.1.3.7. abra: A reédljovedelmek logaritmusai (1980Q1-2011Q4)
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B.1.3.9. abra: A reéljovedelmek logaritmusainak masodik differenc
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B.1.3.11. dbra: Az 4rszinvonalak logaritmusainak els¢ differencidi (1980Q1-2011Q4)
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B.1.3.12. 4dbra: Az arszinvonalak logaritmusainak mésodik differenciai (1980Q1-2011Q4)
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B.1.4 Az OECD-orszagokbdl allo panel (1985Q1-2011Q4) idésorainak

B.1.4.1. abra: A nomindlis arfolyamok logaritmusai (1985Q1-2011Q4)
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B.1.4.3. &bra: A nomindlis arfolyamok logaritmusainak masodik differenciai (1985Q1-
2011Q4)
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B.1.4.5. abra: A nominalis pénzkinalatok logaritmusainak elsd differenciai (1985Q1-2011Q4)
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B.1.4.6. abra: A nominalis pénzkinalatok logaritmusainak masodik differenciai (1985Q1-
2011Q4)
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B.1.4.7. abra: A reédljovedelmek logaritmusai (1985Q1-2011Q4)
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B.1.4.9. abra: A reédljovedelmek logaritmusainak mésodik differencidi (1985Q1-2011Q4)
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B.1.4.11. dbra: Az arszinvonalak logaritmusainak els¢ differenc
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B.1.5 Az OECD-orszagokbol allé panel (1992Q1-2011Q4) idésorainak

abrai
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B.1.5.1. dbra: A nominalis arfolyamok logaritmusainak masodik differenciai
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B.1.5.1. dbra: A nominalis pénzkinalatok logaritmusainak elsd differenciai (1992Q1-2011Q4)
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B.1.5.1. abra: A nominalis pénzkindlatok logaritmusainak masodik differenciai (1992Q1-
2011Q4)
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B.1.5.1. abra: A reédljovedelmek logaritmusai (1992Q1-2011Q4)
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B.1.5.1. abra: A realjovedelmek logaritmusainak elsé differenciai (1992Q1-2011Q4)

Australia Canada Czech Republik Denmark

S 8 8 ' 8
! L ! n
s o5 o
8 8 %
s & g o o
8 ® 8 § 8
! n 7 n
7 1 . i

021
04
06
04 F T 08+ -2 A5 A
92 94 9 93 00 02 04 06 08 10 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10 92 94 9% 98 00 02 04 06 08 10 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10
Hungary Japan Korea Mexico
08 1 1 06

8 8 8 ¥
1 N
N o
g8 & 3
7 T2
8 8 8
TR

-02
-05
04+
-10- _06
B A e e LA B e L L e - LU AL - LA L L L
92 94 9 93 00 02 04 06 08 10 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10 92 94 9% 98 00 02 04 06 08 10 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10
Norway Poland Sweden Switzerland
08 08 08 06

8 g
I n
o °
3 2
s & g @
8 ® 8 g
! n . n
2 8 8 8 ¥§
N S

-04- 04
=08 T T T T T T T T T 08 T T T T T T T T T T T T A2 T T B e S
92 94 9 98 00 02 04 06 08 10 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10 92 94 9% 98 00 02 04 06 08 10 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10
Turkey United Kingdom
10 04

3 & 8 &
! ! i !

5 5 & g
2 8 38 B

T -06 LI B e

T T T
06 08 10 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10

T T T
92 94 9% 98 00

T
02 04

228



B.1.5.1. abra: A reédljovedelmek logaritmusainak mésodik differenciai

B.1.5.1. abra: Az ars

“ g
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zinvonalak logaritmusai (1992Q1-2011Q4)
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B.1.5.1. dbra: Az arszinvonalak logaritmusainak els¢ differenciai
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1.5.1. &bra: Az arszinvonalak logaritmusainak masodik differenciai (1992Q1-2011Q4)
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B.1.6 Az OECD-orszagokbdl allo panel (1996Q1-2011Q4) idésorainak

abrai

B.1.6.1. abra: A nomindlis arfolyamok logaritmusai (1996Q1-2011Q4)
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B.1.6.1. abra: A nomindlis arfolyamok logaritmusainak elsé differenciai (1996Q1-2011Q4)
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B.1.6.1. &bra: A nomindlis arfolyamok logaritmusainak masodik differenciai (1996Q1-
2011Q4)
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B.1.6.1. dbra: A nominalis pénzkinalatok logaritmusai (1996Q1-2011Q4)
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B.1.6.1. dbra: A nominalis pénzkinalatok logaritmusainak elsd differenciai (1996Q1-2011Q4)
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B.1.6.1. abra: A reédljovedelmek logaritmusai (1996Q1-2011Q4)
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B.1.6.1. abra: A reédljovedelmek logaritmusainak mésodik differencidi (1996Q1-2011Q4)
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B.1.6.1. dbra: Az arszinvonalak logaritmusai (1996Q1-2011Q4)
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B.1.6.1. abra: Az arszinvonalak logaritmusainak els6 differenciai (1996Q1-2011Q4)
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1.6.1. abra: Az arszinvonalak logaritmusainak mésodik differencidi (1996Q1-2011Q4)
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B.2 Az ADF, az Ng—Perron és a KPSS egységgyok és stacionaritas

tesztek eredményei az USA valtozoira vonatkozoan

Valtozo ADF teszt KPSS teszt Ng—Perron teszt
A B C A B A B
USA 198004-201204
m* -0.866 -2.034 5415 140777 0.142 1.460 -2.562
Am,* 62277 6241 -0.978  0.235 0.214™  -10.8917  -46.303""
¥ -0.748 -2.328 2309  1.35477 02137 0.900 -9.251
Ay, * 56637 2565377 504277 0.115 0.096 -38.9477" -117.687
et -2.351 -3.861" 2.583 14157 0.332 1.266 -0.712
Ap* 401577 4352 20914 077777 0.144 -0.471 -5.248
Ap,* - - - 0.056 0.036 0262  -123.982""

Megjegyzés: 1) A) Az idésor tartalmaz konstanst; B) konstanst és trendet is tartalmaz; C) az idésor egyiket sem
tartalmazza. 2) A csillagok jelzik azokat a szignifikancia szinteket, amelyeken a nullhipotézist el lehet utasitani:
*10%, ** 5%, *** 1%. 3) Az Ng—Perron teszt esetén csak az MZ, tesztstatisztikat vettiik figyelembe.
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B.3 Panel kointegracios tesztek eredményei

B.3.1 Panel kointegracios tesztek eredményei a monetaris arfolyammodellekre vonatkozoan

B.3.1.1. tdblazat

Westerlund-féle panel kointegracids teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozds modell Kétvaltozos modell Héromvaltozos Otvaltozds modell
modell modell
tesztstat.  érték p-érték érték p-érték érték p-érték  tesztstat. érték p-érték érték p-érték érték p-érték
OECD-orszagok dollarpanelje 197301-201104 OECD-orszagok dollarpanelje 197604-201104
G, -2.616 0.031 -2.860 0.037 -2.537 0.424 G, -2.481 0.028 -2.407 0.161 -2.743 0.222
Gy -8.966 0.251 -11.404 0.234 -12.131 0.585 Gy -8.992 0.203 -9.640 0.420 -12.798 0.520
P, -5.362 0.007 -5.718 0.013 -4.851 0.304 P; -6.126 0.005 -5.830 0.057 -5.651 0.360
Py -9.109 0.014 -10.950 0.035 -11.731 0.261 Pq -9.138 0.003 -9.421 0.060 -10.384 0.364
OECD-orszagok dollarpanelje 1980Q1-201104 OECD-orszagok dollarpanelje 1985Q01-201104
G, -2.681 0.001 -2.708 0.014 -2.946 0.058 G, -2.918 0.000 -3.150 0.000 -2.741 0.003
Gy -10.901 0.019 -11.490 0.129 -13.508 0.415 Gy -12.375 0.001 -14.268 0.005 -0.599 0.275
P; -7.276 0.002 -7.168 0.025 -8.577 0.025 P; -9.667 0.000 -10.356 0.000 -4.556 0.000
P, -8.383 0.003 -9.205 0.037 -13.121 0.066 Pq -12.258 0.000 -14.271 0.000 -3.567 0.000
OECD-orszagok dollarpanelje 19920Q1-201104 OECD-orszagok dollarpanelje 1996Q1-201104
G, -2.137 0.067 -3.038 0.000 -3.235 0.001 G, -2.221 0.028 -2.567 0.013 -3.100 0.004
Gy -8.083 0.259 -13.755 0.003 -9.762 0.941 Gy -8.964 0.097 -11.241 0.096 -6.961 0.999
P, -7.599 0.014 -10.981 0.000 -9.662 0.067 P. -8.221 0.004 -9.923 0.001 -10.688 0.014
P, -7.149 0.007 -12.702 0.000 -8.418 0.669 P, -7.729 0.001 -10.302 0.001 -8.021 0.744
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B.3.1.2. tdblazat

CD-teszt eredmények a becsiilt monetaris modellek esetén a reziduumokra és a valtozokra vonatkozdan

Kétvaltozos modell

Haromvaltozdos modell

Otvaltozos modell

Kétvaltozos modell

Haromvaltozos modell

Otvaltozds modell

CD

t.stat.

CD

t.stat.

p_
érték

CD

t.stat.

CD

t.stat.

p-
érték

€t

it

€t

it

€t

it

2.55
9.36
2.48

24.23
23.44
24.04

18.01
36.33
17.89

0.164 my
0.180 m,*

0.000 my
0.000 m,*

0.000 my
0.000 m,*

OECD-orszagok dollarpanelje 19730Q1-201104

1.87
9.36
30.41
30.59
28.18
30.59

OECD-orszagok dollarpanelje 198001-201104

31.52
23.44
66.28
67.88
60.53
67.88

OECD-orszagok dollarpanelje 1992Q1-201104

81.40
36.33
82.03
85.32
57.26
85.32

0.062
0.000
0.000
0.000
0.000
0.000

0.000
0.000
0.000
0.000
0.000
0.000

0.000
0.000
0.000
0.000
0.000
0.000

€t

it

€t

it

Uit
Cir

it

12.64
23.97
12.62

26.59
21.55
26.45

5.18
38.56
5.12

OECD-orszagok dollarpanelje 19760Q4-201104

OECD-orszagok dollarpanelje 198501-201104

OECD-orszagok dollarpanelje 1996Q1-201104

17.88
23.97
45.59
45.99
43.31
45.99

43.41
21.55
66.96
69.71
56.80
69.71

31.22
38.56
78.99
81.98
37.34
81.98

0.000
0.000
0.000
0.000
0.000
0.000

0.000
0.000
0.000
0.000
0.000
0.000

0.000
0.000
0.000
0.000
0.000
0.000

Megjegyzés: 1) fi;= [(mi; — m;*) — Vie — ¥, 2) maie = (my—m,®), 3) yaiu = Wie —ye*).
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B.3.1.3. tdblazat

Westerlund-féle panel kointegracios teszt eredmények a monetaris arfolyammodellek esetén robusztus p-értékekkel

Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozds modell Kétvaltozos modell Haromvaltozos Otvaltozés modell
modell modell
tesztstat.  érték  robusztus  érték  robusztus  érték  robusztus tesztstat.  érték  robusztus  érték  robusztus értek  robusztus
p-erték p-erték p-erték p-erték p-erték p-erték
OECD-orszagok dollarpanelje 19730Q1-201104 OECD-orszagok dollarpanelje 197604-201104
G; -2.616 0.039 -2.860 0.040 -2.537 0.401 G; -2.481 0.069 -2.407 0.210 -2.743 0.264
Gy -8.966 0.161 -11.404 0.133 -12.131 0.343 Gy -8.992 0.140 -9.640 0.253 -12.798 0.319
P. -5.362 0.016 -5.718 0.025 -4.851 0.395 P; -6.126 0.036 -5.830 0.159 -5.651 0.501
Py -9.109 0.050 -10.950 0.076 -11.731 0.260 Pq -9.138 0.050 -9.421 0.148 -10.384 0.394
OECD-orszagok dollarpanelje 1980Q1-201104 OECD-orszagok dollarpanelje 198501-201104
G, -2.681 0.010 -2.708 0.024 -2.946 0.103 G, -2.918 0.000 -3.150 0.001 -2.741 0.016
Gy -10.901 0.028 -11.490 0.075 -13.508 0.251 Gy -12.375 0.006 -14.268 0.004 -0.599 0.156
P; -7.276 0.020 -7.168 0.069 -8.577 0.106 P; -9.667 0.000 -10.356 0.001 -4.556 0.006
P, -8.383 0.029 -9.205 0.061 -13.121 0.129 P, -12.258 0.000 -14.271 0.001 -3.567 0.011
OECD-orszagok dollarpanelje 1992Q1-201104 OECD-orszagok dollarpanelje 199601-201104
G; -2.137 0.148 -3.038 0.004 -3.235 0.021 G; -2.221 0.109 -2.567 0.068 -3.100 0.044
Gy -8.083 0.259 -13.755 0.015 -9.762 0.696 Gy -8.964 0.095 -11.241 0.090 -6.961 0.859
P. -7.599 0.136 -10.981 0.006 -9.662 0.433 P; -8.221 0.081 -9.923 0.034 -10.688 0.099
P, -7.149 0.096 -12.702 0.006 -8.418 0.733 P, -7.729 0.051 -10.302 0.031 -8.021 0.501
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B.3.2 Panel kointegracios tesztek eredményei a vasarloeré-paritasra

vonatkozoan

B.3.2.1. tdblazat

Pedroni és Kao panel kointegracios teszt eredmények a vasarloerd-paritas esetén

PPP 1973Q1-2011Q4 PPP 1976Q4-2011Q4 PPP 1980Q1-2011Q4

tesztstat. modell érték p-erték értek p-erték értek p-erték
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek
rho A 0.401 0.656 1.247 0.894 0.526 0.701
B 1.049 0.853 1.943 0.974 1.893 0.971
C 0.064 0.525 0.960 0.832 0.736 0.769
PP A 0.341 0.633 1.319 0.906 0.147 0.559
B 0.768 0.779 1.944 0.974 1.463 0.928
C -0.376 0.354 0.506 0.694 0.032 0.513
ADF A -0.402 0.344 0.309 0.621 -1.261 0.104
B -0.036 0.486 0.568 0.715 -0.005 0.498
C -0.907 0.182 -0.383 0.351 -0.875 0.191
Kao teszt
ADF A -3.218 0.001 -3.297 0.001 -4.956 0.000
PPP 1985Q1-2011Q4 PPP 1992Q1-2011Q4 PPP 1996Q1-2011Q4
tesztstat. modell értek p-erték értek p-Ertek értek p-ertek
Egyedei AR strukturat feltételezo Pedroni tesztek
rho A -1.484 0.069 0.581 0.720 1.074 0.859
B -0.265 0.396 2.088 0.982 2.354 0.991
C -2.125 0.017 1.218 0.888 1.028 0.848
PP A -2.557 0.005 -0.118 0.453 0.128 0.551
B -1.558 0.060 1.364 0.914 1.288 0.901
C -4.503 0.000 0.176 0.570 -0.602 0.273
ADF A -2.821 0.002 -1.778 0.038 -2.186 0.014
B -1.450 0.074 -0.332 0.370 -1.333 0.091
C -4.555 0.000 -0.275 0.392 -1.303 0.096
Kao teszt
ADF A -6.499 0.000 -4.755 0.000 -5.211 0.000
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B.3.2.2. tdblazat

CD teszt eredmények a becsiilt vasarloerd-paritasok esetén a reziduumokra és a valtozokra

vonatkozoan
CD tesztstat. p-érték CD tesztstat.  p-érték CD tesztstat.  p-érték
PPP 197301-201104 PPP 197604-201104 PPP 198001-201104
Ui 29.84 0.000 U 44.27 0.000 Ui 34.57 0.000
eir 9.36 0.000 eir 23.97 0.000 eir 23.44 0.000
Dit 30.37 0.000  px 45.64 0.000 Dit 66.26 0.000
2% 30.59 0.000 p* 45.99 0.000 p* 67.88 0.000
PPP 198501-201104 PPP 199201-201104 PPP 199601-201104
Ui 8.04 0.000 Ui 19.22 0.000 Ui 60.70 0.000
eir 21.55 0.000 eir 36.33 0.000 eir 38.56 0.000
Dit 65.70 0.000  px 68.28 0.000 Dit 61.14 0.000
p* 69.71 0.000 p* 85.32 0.000 p* 81.98 0.000
B.3.2.3. tdblazat
Westerlund-féle panel kointegracios teszt eredmények a vasarloerd-paritas esetén p-
értekekkel és robusztus p-értékekkel
tesztstat.  érték p-érték  robusztus p-érték tesztstat.  érték p-erték  robusztus p-érték
Vasarloero-paritas 1973Q1-201104 Vasarloero-paritas 197604-201104
G, -2.578  0.119 0.161 G, -2.302  0.239 0.269
Gy -12.054  0.175 0.121 Gy -9.262  0.479 0.280
P; -5.524  0.021 0.070 P; -5.545  0.096 0.215
Pq -12.962  0.006 0.041 P, -9.378  0.062 0.140
Vasarloero-paritas 1980Q1-201104 Vasarloeré-paritas 1985Q1-201104
G, -2.842  0.004 0.024 G, -3.021  0.000 0.005
Gy -12.542  0.051 0.054 Gy -14.109  0.006 0.005
P; -8.200  0.002 0.020 P, -9.224  0.000 0.003
Pq -11.870  0.001 0.024 Py -12.777  0.000 0.003
Vasarloers-paritas 1992Q1-201104 Vasarloerd-paritas 1996Q1-201104
G, -2.872  0.000 0.024 G, -2.760  0.001 0.049
Gy -10.793  0.160 0.159 Gy -11.600  0.063 0.081
P; -10.059  0.000 0.029 P; -10.303  0.000 0.079
P, -10.526  0.001 0.035 P, -10.273  0.001 0.071
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B.4 FM-OLS becslési eredmények az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

B.4.1. tablazat
A monetaris modellek 6tvaltozos specifikaciojanak FM-OLS becslései az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1973Q1/76Q4/80Q1-2011Q4)

Osszevont  Stlyozott Csoportatlag Osszevont  Sulyozott Csoportatlag Osszevont  Stilyozott ~ Csoportatlag
(pooled) 0sszevont (grouped m.) (pooled) Osszevont (grouped m.) (pooled) Osszevont (grouped m.)
Qﬂzdltozo's (1 973Q*£*-201 104) " O;Qfdltozés (197 6%41—201 104) . O;t;\idltozés (1 980%£ -201104) »
mis 0.429 0.443 -0.644 mj; 0.308 0.310 -0.298 mj; 0.845 0.838 -0.316
(0.05 82** (0.0032** (0.1 532** (0.0582** (0.0022** (0.129) (0.01 12** (0.0022** (0.090)
m*  -0.563 -0.585 0.481 m*  -0.508 -0.505 0.256 m* -1.136 -1.110 0.162
(0.0772** (0.0022** (0.1 692** (0.0822** (0.0022** (0.158) (0.047) (0.0022** (0.11 12*
Vit 0.329 0.275 0.543 Vit 0.695 0.651 0.096 Vit 0.008 0.062 -0.363
(0.116) (0.0032** (0.170) (0.1 382** (0.0042** (0.239) (0.094) (0.0032** (0.18 12**
y*  -0.118 -0.045 -0.028 Vi -0.349 -0.310 -0.063 V¥ 0.040 -0.046 0.484
(0. 1472** (0.09*8*) (0. 190)*** (0.1 50)*** (0.09;5*) (0.2082** (0.1 152** (0.0042** (0. 1601**
Wald teszt 98.591 46917.8 115.280 141.168 133125.9 101.766 187.653 7337.752 211.755
(HO: ﬁmzl)
Wald teszt 32.055 34579.8 76.906 35.438 45264.9 — 8.217 3030.148 -
(HO: ﬂm*:_l)
Wald teszt ~ 132.081° 1543455 82.471"" 150.405™" 2261702 - - 1153252 12.340°
(HO. ﬁy:il) seskosk skeskosk seskosk seskosk ssksk
Wald teszt - 17571.8 — 81.158 58271.9 — - 79462.5 10.381
(Hol ﬁy*:l) *kk skk skk skk skk ET ] skk
Wald teszt 7.533 1736.141 7.198 14.786 3489.541 — 40.940 8698.140 -
(HO: ﬂm_— m*)
Wald teszt - 703.587"" - 8.805""  2733.804"" - - 94907 0.991
(HZO: 7ﬁy:ﬁy*)
R 0.940 0.941 -298.707 0.954 0.955 -144 915 0.981 0.981 -72.281

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H -t: * 10%, ** 5%, *** 1%.
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B.4.2. tablazat
A monetaris modellek 6tvaltozos specifikaciojanak FM-OLS becslései az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1985Q1/92Q1/96Q1-2011Q4)

Osszevont  Stilyozott ~ Csoportatlag Osszevont  Sulyozott  Csoportatlag Osszevont  Stlyozott  Csoportitlag
(pooled) Osszevont (grouped m.) (pooled) Osszevont  (grouped m.) (pooled) Osszevont (grouped m.)
Otvaltozés (198501-201104) Otvdltozos (199201-201104) Otvaltozés (199601-201104)
m;  0.848 0.830 -0.310 my 0.798 0.800 -0.109 m; 0.710 0.720 -0.481
(0.007) (0.002) (0.069) (0.009) (0.002) (0.126) (0.017) (0.003) (0.151)
m*  -1.351 -1.298 -0.196 m*  -1.273 -1.252 0.016 m*  -1.169 -1.164 0.041
(0.035) (0.002) (0.086) (0.030) (0.002) (0.113) (0.034) (0.003) (0.170)
yie  -0.171 -0.131 -0.271 Vi -0.430 -0.415 -0.682 yi ~ -0.385 -0.372 -0.462
(0.076) (0.003) (0.161) (0.038) (0.003) (0.149) (0.045) (0.004) (0.178)
y*  0.588 0.459 0.731 yi¥ 1.032 -0.980 0.904 yi¥ 0.830 0.887 0.341
(0.084) (0.002) (0.147) (0.069) (0.003) (0.161) (0.103) (0.003) (0.192)
Wald teszt ~ 501.232 6122.81 360.409 457.655 6764.06 ~ 291.116 9909.8 96.811
(H()Z ﬂm:l) EETY EE TS EE TS skookok EE TS EE TS EE TS EE TS
Wald teszt ~ 98.155  22057.28 87.640 84.447 10955.8 ~ 23.978 2648.5 37.592
(Ho: Bo=1)
Wald teszt  118.165  88071.417"  20.474™ 228317 34353.6° 4.571" 186.376° 30067.5 9.192™"
(H0: ﬁy;l) kskk kkk * kskk kkk kkk
Wald teszt ~ 24.193 49881.48 3.381 0.220 56.808 0.354 2.705 1103.2 11.840
(HO: ﬂy*:1) skksk kksk kksk kokok skksk kksk skksk skksk
Wald teszt  208.882°" 35970.16 86.131 291.900 37157.22 - 287.615°" 20990.37 13.999
(H0: ﬁmzjﬁm*)
Wald teszt ~ 30.423°"  7529.637°  18.532"" 80.102°" 22274.74 3.498" 20.288""  9268.60" 0.813
(Hp: =B,=B,+)
R? 0.991 0.991 -51.809 0.994 0.994  -77.783 0.995 0.995  -167.415

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t F10%, ** 5%, *** 1%.
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B.4.3. tablazat

crer

Osszevont  Stlyozott Csoportatlag Osszevont  Sulyozott Csoportatlag Osszevont  Stlyozott Csoportatlag
(pooled) Osszevont (grouped m.) (pooled) Osszevont (grouped m.) (pooled) Osszevont (grouped m.)
Haromvaltozos (1973Q1-201104) Haromvaltozos (19760Q4-201104) Haromvaltozos (1980Q1-201104)
mgi; 0353 04117 0.601"" mgy; 0225 04117 0325 may  0.787 0.778 02107
(0.072) (0.003)  (0.124) (0.059) (0.003)  (0.091) (0.014) (0.002)  (0.072)
yai 0366 0.507" 0330 vair  0.657 048477 07447 ygu 0559 0.612""  0.103
(0.157) (0.011)  (0.210) (0.161) (0.011)  (0.226) (0.116) (0.006)  (0.165)
Wald teszt  81.290 37292.7 10.405™" 174.730° 578158 55.249 218.723" 2091937 120.883"
(Ho: Bu=1)
Wald teszt ~ 76.0317  19228.1°" - 106.283"" 18071.17" 59.355° 180.572"" 816525 -
(HO: ﬁyd:_l)
R? 0.938 0.938 -0.291 0.952 0.951 0.100 0.976 0.976 0.531
Haromvaltozos (1985Q1-201104) Haromvaltozos (1992Q1-201104) Haromvaltozos (1996Q1-201104)
mgy  0.8037" 078" 0.169"" mgy 07637 07677 0.121" mgy  0.6197 0.646"  -0.151""
(0.007) (0.002)  (0.059) (0.010) (0.002)  (0.053) (0.019) (0.003)  (0.103)
yai 0223 0335 -0.219" yai  -0.652" -0.602""  -0.705" yai 0673 0.6397"  -0.185""
(0.085) (0.005)  (0.126) (0.043) (0.005)  (0.091) (0.050) (0.006)  (0.147)
Wald teszt 710360 17537.8""  198.403"" 527.1587 13206.6°  276.40"" 389.1297° 1821847 123.953°
(Ho: Bua=1)
Wald teszt  205.287"  88057.17 38.251"" 66.658"" 77168 10.520™ 42.5477" 393427 30.747
(HO: ﬁyd:_l)
R? 0.988 0.988 0.185 0.993 0.993 0.370 0.993 0.993 -0.999
Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t F10%, ** 5%, *** 1%.
Tovabba: 1) mg; = (my—m™), 2) yau= QVu—y*).
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B.4.4. tablazat

crer

Osszevont  Stlyozott  Csoportitlag Osszevont  Stlyozott ~ Csoportitlag Osszevont  Stlyozott ~ Csoportatlag
(pooled) 0sszevont (grouped m.) (pooled) 0sszevont (grouped m.) (pooled) 0sszevont (grouped m.)
Kétvdltozés (197301-201104) Kétvdltozés (197604-201104) Kétvaltozés (198001-201104)
fi 03487 03137 0590 fi 0.178"" 0273 0.145 fi 07737 0.749""  0.050
(0.083) (0.005)  (0.115) (0.06) (0.004)  (0.093) (0.017) (0.002)  (0.073)
Wald teszt ~ 61.335 216534 12.776" 170.243™" 336489 - 188.606  19320.6 -
(Ho: Br=1)
R 0.933 0.933 -0.590 0.947 0.947 -0.200 0.970 0.970 0.320
Kétvaltozés (198501-201104) Kétvaltozés (199201-201104) Kétvaltozés (199601-201104)
fi 08277 0.814°  0.072 fi 0.772"" 0.769°  0.183"" fi 06117 0.632"  -0.116
(0.008) (0.002)  (0.052) (0.014) (0.003)  (0.050) (0.024) (0.004)  (0.074)
Wald teszt ~ 453.381°  10703.5 - 261.855  6567.133" 272.125 274.1007°  7160.351° -
(Hp: gr=1)
R’ 0.986 0.986 -0.001 0.992 0.992 0.580 0.993 0.993 0.078

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H ot *10%, ** 5%, *** 1%.
Tovabba: fi,= [(m;.—m*) = (vie = y:*)].
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B.4.5. tablazat

FM-OLS becslések a vasarlderd-paritasra az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

Osszevont Stlyozott Csoportatlag Osszevont  Sulyozott  Csoportatlag Osszevont ~ Stilyozott ~ Csoportatlag
(pooled) Osszevont (grouped m.) (pooled) Osszevont  (grouped m.) (pooled) Osszevont  (grouped m.)
PPP (19730Q1-201104), FM-OLS PPP (197604-201104), FM-OLS PPP (198001-201104), FM-OLS
pi 13627 13417 0.771"" Dit 13327 12807  1.067 pie 09997 0973 0.604"
(0.100) (0.002) (0.220) | (0.113) | (0.002) ~ (0.210) (0.014) ~ (0.002) (0.182)
p* -1.301 -1.279 -0.774 p* -1.306 -1.248 -1.079 pX -1.119 -1.073 -0.957
(0.102) (0.003) (0.194) (0.117) | (0.003) (0.200) (0.038) (0.002) (0.158)
Wald teszt 13.073 26738.42 1.079 8.737 17586.76 0.103 0.000 176.282 4.766
(H()Z ﬁp:l) *okk skk skk *kk skk skk
Wald teszt 8.791 8882.132 1.362 6.831 5674.759 0.154 9.721 1300.659 0.074
(HO: ﬁp*:_l) ek eskeok sfesksk eskeok sk sk
Wald teszt 4.896 1899.403 0.001 0.799 374.434 0.035 13.760 9605.499 20.568
(HO: ﬁp:'ﬁp*)
R’ 0.968 0.968 -1.381 0.965 0.966 -0.621 0.991 0.991 -2.816
PPP (198501-201104), FM-OLS PPP (199204-201104), FM-OLS PPP (199601-201104), FM-OLS
pi  0.956 0.946 -0.111 Dit 0.952 0.946 1.270 Dit 0.924 0.901 0.786
(0.008) (0.002) ~ (0.306) (0.012) | (0.003) ~ (0.480) (0.021) ~ (0.003) (0.538)
p* -1.038 -1.048 -0.454 p* -1.313 -1.288 -1.903 p* -1.705 -1.640 -2.191
(0.040) (0.002) ~ (0.252) (0.050) | (0.003) ~ (0.293) (0.059) ~ (0.004) (0.356)
Wald teszt 31.046 626.601 - 16.069 479.011 0.316 13.082 992.369 —
Wald teszt 0.910 559.927 4.693 39.914 11862.68 9.484 141.218 27744.69 11.198
(H0: ﬁp*:_l) ET ] *kk skk *kk ET ] sk skk
Wald teszt 4.995 8918.613 - 66.474 45445.18 5.211 109.425 90230.21 -
(HO: ﬁp:'ﬂp*)
R’ 0.995 0.996 -4.622 0.995 0.995 -9.689 0.996 0.996 -2.816

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t F10%, ** 5%, *** 1%.
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B.5 DOLS becslési eredmények az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

B.5.1. tablazat
A monetaris modellek 6tvaltozos specifikaciojanak DOLS becslései az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1973Q1/76Q4/80Q1-2011Q4)

Osszevont  Sulyozott ~ Csoportatlag Osszevont ~ Stlyozott  Csoportatlag Osszevont  Sulyozott ~ Csoportitlag
(pooled)  Osszevont  (grouped m.) (pooled)  Osszevont  (grouped m.) (pooled)  Osszevont (grouped m.)
Otvaltozos (1 973 Q] -2011 Q4 ) Ot*\iizltozos (1 976Q4 -2011 Q4 ) Ot\iizftozos (1 98091 -2011 Q4 )
my; 0425 0.349™"  -0.602" my; 0279 0.219" -0.298" my;  0.909 0.845 -0.287"
(0.106) (0.090)  (0.176) (0.081) (0.077) (0.136) (0.028) (0.034)  (0.098)
m* <0546 -0.569""  0.435" m* 0457 -0.45477  0.288 m*  -1.1837  -1.1627  0.140
(0.131) (0.116)  (0.188) (0.111) (0.102) (0.163) (0.083) (0.079)  (0.116)
yvi 0374 0.649" 0513 Vit 0.793"" 1.029°  0.057 Vi 0.281 0.409"  -0.398"
(0.206) (0.170)  (0.191) (0.199) (0.164) (0.270) (0.178) (0.169)  (0.207)
y* o -0.163 -0.281 -0.024 y* o -04627 20576 -0.054 y*  -0.188 -0.188 0.418"
(1.246) (0.198)  (0.216) (0.207) (0.178) (0.239) (0.207) (0.198)  (0.182)
Wald teszt ~ 29.139° 52487 83379 79.950°°  102.054°  90.609" 10428 20387 173.953
(Ho: B=1)
Wald teszt 12.1197" 13769 58.022"" 240117 28876 62.740"" 4.866 4.188" -
(Ho: Be=T1)
Wald teszt 4441277 942137 625247 81.556°  152.249™ - - 69.888""  8.465
(H0: ﬁy;l) sskok ssksk sesksk
Wald teszt - - - 49.707 78.547 - - - 10.212
(H0: ﬁy*ZI) KKk *% *% ETTS ETTS KKk
Wald teszt 2.301 12.461 6.098 6.456 18.244 0.024 12.611 20.260 -
(HO: ﬁm:_ﬂm *) *k sskok
Wald teszt - - - 4.491 14.257 - - - 0.023
(H0: 7ﬁy:ﬁy*)
R’ 0.947 0.946  -283.918 0.960 0.959  -130.303 0.985 0.985  -62.747

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H -t: * 10%, ** 5%, *** 1%.
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B.5.2. tablazat
A monetaris modellek 6tvaltozos specifikaciojanak DOLS becslései az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1985Q1/92Q1/96Q1-2011Q4)

Osszevont  Sulyozott ~ Csoportatlag Osszevont ~ Stlyozott ~ Csoportatlag Osszevont  Sulyozott ~ Csoportatlag
(pooled)  Osszevont  (grouped m.) (pooled)  Gsszevont  (grouped m.) (pooled)  Osszevont  (grouped m.)
Otvaltozés (198501-201104) Otvaltozés (199201-201104) Owvaltozés (1996Q1-201104)
mi;  0.886 0.838 -0.299 mi 0.798 0.772 -0.119 My 0.628 0.553 -0.434
(0.037) (0.039) (0.079) (0.024) (0.027) (0.148) (0.044) (0.048) (0.176)
m*  -0.308 -0.352 -0.170 m*  -1.268 -1.262 -0.041 m*  -1.079 -0.951 -0.039
(0.230) (0.222) (0.098) (0.056) (0.056) (0.129) (0.071) (0.073) (0.198)
vi  -0.470 -0.385 -0.346 Vit -0.497 -0.478 -0.835 Vit -0.392 -0.396 -0.559
(0.188) (0.186) (0.189) (0.078) (0.079) (0.177) (0.083) (0.080) (0.228)
yi¥ 1.244 1.242 0.711 vi¥* 1.013 1.045 0.981 i 0.703 0.575 0.469
(0.210) (0.206) (0.171) (0.140) (0.135) (0.197) (0.190) (0.174) (0.227)
Wald teszt 9.692 17.604 271.264 73.674 72.578 - 72.201 87.188 66.715
Wald teszt — — 72.266 22.618 21.715 — 1.258 0.461 -
Wald teszt 7.926 10.992 11.924 41.278 44.256 0.876 53.267 56.901 3.759
Wald teszt 1.350 1.387 2.862 0.008 0.111 0.010 2.442 5.941 5.456
Wald teszt - - 48.791 80.570 97.133 — 82.867 73.934 —
(H0: ﬁmzjﬁm*)
Wald teszt ~ 18.1507  24.948™  8.748"" 13.186"  17.6157 1114 2.872° 1.131 0.280
(Ho: -5,=P,%)
R’ 0.995 0.995 -46.391 0.996 0.996 -63.504 0.996 0.996 -152.772

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t F10%, ** 5%, *** 1%.
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B.5.3. tdblazat

crer

Osszevont  Stlyozott  Csoportatlag Osszevont ~ Sulyozott ~ Csoportatlag Osszevont  Sulyozott — Csoportitlag
(pooled)  Gsszevont  (grouped m.) (pooled)  Osszevont  (grouped m.) (pooled)  Osszevont  (grouped m.)
Haromvaltozos (19730Q1-201104) Haromvaltozos (19760Q4-201104) Haromvaltozos (1980Q1-201104)
mai; 0365 02237 05907 mg; 02047 0.137°° 0.290 " mgi; 09297 0.887  -0.197"
(0.093) (0.066) (0.135) (0.066) (0.059) (0.096) (0.040) (0.047)  (0.099)
yaa 0331 0513 0332 yax 06167 0748 0.719° yau  -0.605""  -0.488""  -0.203
(0.194) (0.158) (0.224) (0.180) (0.158) (0.251) (0.189) (0.185)  (0.199)
Wald teszt 46.847°" 137.132"" 92107 147363 216350 55.016 3.201° 5875 143361
(Ho: Bui=1)
Wald teszt 46.970""  92.043"" - 80.740°" 1223947 46.7517 4.383" 7.646 -
(Ho: B=1)
R’ 0.941 0.940 -0.327 0.956 0.956 0.038 0.988 0.988 -0.425
Haromvaltozos (1985Q1-201104) Haromvaltozos (1992Q1-201104) Haromvaltozos (1996Q1-201104)
mey 08617 08177 0.157 mgy  0.889"" 0862 0.113 mey 072177 0.62377  -0.183
(0.037) (0.036) (0.062) (0.041) (0.038) (0.058) (0.070) (0.075)  (0.162)
yai 084277 09797 -0.239" yai 09497 -1.016  -0.720 vai  -0.852""  -0.888""  -0.188
(0.184) (0.182) (0.138) (0.170) (0.153) (0.101) (0.186) (0.167)  (0.178)
Wald teszt 14.234™  26.299™" 183277 72437 133037 232387 15957 25.654 -
(Ho: Bua=1)
Wald teszt 0.742 0.014 30.565 0.091 0.011 7.694" 0.634 0.450 -
(Ho: Bri=1)
R’ 0.994 0.994 0.147 0.996 0.996 0.424 0.997 0.997 -2.320

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X” statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H ot * 10%, ** 5%, *+* 1%,
Tovabba: 1) mg; = (my—m*), 2) yau= Wu—yi*).
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B.5.4. tdblazat

crer

Osszevont  Stlyozott ~ Csoportatlag Osszevont ~ Stilyozott ~ Csoportétlag Osszevont  Stlyozott  Csoportatlag
(pooled)  0Osszevont  (grouped m.) (pooled)  Osszevont (grouped m.) (pooled)  Gsszevont (grouped m.)
Kétvdltozos (197301-201104) Kétvaltozos (197604-201104) Kétvaltozos (198001-201104)
fi 032177 0.1937 05817 fi 0.152" 0.106" 0.130 fi 0.900""  0.862""  0.046
(0.093) (0.069)  (0.121) (0.068) (0.061)  (0.098) (0.039)  (0.044)  (0.086)
Wald teszt ~ 53.622° 136.326  12.066 155.905""  217.068 - 72727 99577 -
(Ho: fr=1)
R 0.935 0.934 -0.523 0.950 0.950 -0.113 0.988 0.988 0.034
Kétvaltozés (198501-201104) Kétvaltozés (199201-201104) Kétvaltozés (199601-201104)
fi 08637 0.835  0.070 fi 08917 0876 0237 fi 071777 0.680""  -0.014
(0.032) (0.032)  (0.077) (0.032) (0.030)  (0.068) (0.059)  (0.061)  (0.108)
Wald teszt  19.011°  26.442° - 11.676°  17.5317 125.891" 23306 27.958° -
(Ho: pr=1)
R’ 0.994 0.994 -0.275 0.996 0.996 0.446 0.996 0.996 -0.022

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t * 10%, ** 5%, *** 1%.

Tovéabba: f;,= [(m; — m*) — Vi — v ¥)].
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B.5.5. tablazat

DOLS becslések a vasarlderd-paritasra az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

Osszevont  Sulyozott — Csoportitlag Osszevont  Sulyozott  Csoportatlag Osszevont ~ Sulyozott  Csoportatlag
(pooled)  0Osszevont (grouped m.) (pooled)  Osszevont (grouped m.) (pooled)  Osszevont  (grouped m.)

PPP (197301-201104), DOLS PPP (197604-201104), DOLS PPP (198001-201104), DOLS

pie 11657 11557 0557 Dir 1.006 0.992" 0755 Dir 1.016°  1.02277  0.265

(0.130) (0.136)  (0.229) (0.148) (0.150) (0.230) (0.024) (0.016) (0.193)

p* o -11597  -1.14877  -0.690 p* -1.0867  -1.06277  -0.920 p* 2120077 2119977 0735

(0.129) (0.135)  (0.196) (0.147) (0.149) (0.208) (0.049) (0.045) (0.159)

Wald teszt ~ 1.601 1.299 3.742° 0.002 0.003 1.135 0.437 1.926 -
(Ho: #,=1)

Wald teszt ~ 1.514 1.191 2.499 0.344 0.175 0.150 16.784™" 193157 2.768"
(Ho: B,=-1)

Wald teszt ~ 0.019 0.032 2.653 3.284" 2.753" 5.218" 19.655""  19.990™" =
(HO: ﬁp:'ﬁp*)

R? 0.971 0.971 -3.858 0.971 0.971 -2.337 0.993 0.993 2.617

PPP (19850Q1-201104), DOLS PPP (199204-201104), DOLS PPP (19960Q1-201104), DOLS

pi 097477 097477 -0.046 Dir 1.008™" 1.038"  1.106™ Dir 0969  1.0147  0.841

(0.011) (0.011)  (0.317) (0.027) (0.023) (0.518) (0.059) (0.061) (0.675)

p* o -1.0537  -1.04377  -0.525 p* 13160 -12407 21777 p* -1.79977 21792 2279

(0.048) (0.045)  (0.260) (0.076) (0.066) (0.314) (0.096) (0.089) (0.415)

Wald teszt  5.555 5250 - 0.098 2737 0.042 0.273 0.052 -
(Ho: #,=1)

Wald teszt ~ 1.192 0.923 3.328" 17.142""  13.130°7°  6.115" 69.701°"  79.626""  9.496""
(HO: ﬁp*:'l)

Wald teszt ~ 3.101° 2.929" - 203847 119737 5.067 117.25277 129.946 -
(HZO: ﬂp:'ﬁp*)

R 0.996 0.996 -4.494 0.996 0.996 -8.030 0.997 0.997 -6.907

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t 10%, ** 5%, *** 1%.
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B.5.6. tablazat

crer

az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

1973Q1-  1976Q4- 1980Q1- 1985Q1- 1992Q1- 1996Q1-
2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4
Otvaltozoés specifikdcio
my 124077 1244 0.605"" iy 0.6347 06717 0.666"
(0.139) (0.103) (0.054) (0.034) (0.043) (0.059)
m*  -1217 -1.407 -0.752"" m*  -1.075  -0329"" -0.298"
(0.169) (0.137) (0.120) (0.115) (0.119) (0.128)
yi  -1.202"7 -0.033 -2.828" yi  -1.3467 2857 2.535""
(0.159) (0.139) (0.162) (0.147) (0.126) (0.135)
y* 095 -0.023 23227 y* 1860 2.0227 0912
(0.173) (0.148) (0.178) (0.173) (0.165) (0.173)
Wald teszt 2.99" 5.58" 54117 120.03"" 59557 32.25"
(HO: ﬂm:l) skeskosk *k sskok skesksk
Wald teszt 1.66 8.77 425 0.42 31.65 30.20
(HO: ﬁm*:71) kkk k3 kkk skoksk
Wald teszt 1.62 - 126.83 5.56 218.59 129.79
(Ho: ﬂy:_l) koK Kk #okok
Wald teszt 0.06 - 54.94 24.79 38.23 0.26
(HO: ﬂy*ZI) sk skeskosk ssksk seskosk
Wald teszt 0.06 4.19 2.34 18.35 10.77 13.11
(HO: ﬁm; m*) kkk skoksk kkk koksk
Wald teszt 2.62 - 11.41 12.61 38.87 138.67
(Ho: —B,=B,%)
R’ 0.910 1.117 0.582 0.582 1.237 2.458

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X° statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia
szinten lehet elutasitani H -t: * 10%, ** 5%, *** 1%.
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B.5.7. tablazat

crcr

beallitasaival az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

1973Q1-  1976Q4- 1980Q1- 1985Q1-  1992Ql1- 1996Q1-
2011Q4  2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4
Haromvaltozos specifikacio
mg; 114277 1.0917 0593 mgx 06317 06717 0.666"
(0.141)  (0.105) (0.058) (0.036) (0.046) (0.068)
yax 131077 0271 20757 yan  -121577 2805 2,532
(0.151)  (0.134) (0.171) (0.163) (0.141) (0.158)
Wald teszt ~ 1.02 0.76 50.16" 104.48""  51.84 2446
(Ho: ﬁmfl) *ok sk ok sokok sk ok sokok
Wald teszt 422 29.75 39.51 1.74 163.61 93.63
(HOZﬁyffl)
R’ 1.030 1.238 0.637 0.606 1.224 2.452
Kétvaltozos specifikacio
fi 114077 1.0017 0.575 fi 062377 0.6947 0.672""
(0.114)  (0.089) (0.062) (0.040) (0.045) (0.065)
Wald teszt ~ 1.52 0.000 47.107" 89.197" 4647 25357
(Ho: pr=1)
R’ 1.065 1.111 0.524 0.600 0.704 0.644

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X* statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia
szinten lehet elutasitani H -t: * 10%, ** 5%, *** 1%.
Tovabba: 1) mg ;= (mi—m*), 2) vau= Wi —y:*), 3) fi= [(mi — m*) — i =y )]
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B.5.8. tablazat

A vasarloeré-paritas DOLS becslései Kao — Chiang [2001] beallitasaival

az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

1973Q1-  1976Q4- 1980Q1- 1985Q1-  1992Q1- 1996Q1-
2011Q4  2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4 2011Q4
PPP
pi 0738 0.647 0.949™" 1.0977°  1.1547 1230
(0.193)  (0.191) (0.037) (0.026) (0.045) (0.060)
p* 0751 0582 0973 -1.4127 2193277 24047
(0.196)  (0.200) (0.115) (0.141) (0.214) (0.220)
Wald teszt ~ 81.34" 3.42° 1.89 13.60°° 1187 14.68°
(HO:ﬂPZI) ssksk 3k seskosk skeskosk seskosk
Wald teszt ~ 79.60 4.36 0.05 8.57 18.91 40.78
(H0: ﬁp*:-l) Kk Kok Kk
Wald teszt ~ 0.03 0.53 0.06 5.81 15.48 34.07
(Hy: B=-fy0)
R 0.649 0.436 0.726 1.267 1.454 1.696

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X° statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia

szinten lehet elutasitani H -t: * 10%, ** 5%, *** 1%.
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B.6 MG, PMG és DFE becslési eredmények az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

B.6.1. tablazat
A monetaris modellek 6tvaltozos specifikacidjanak MG, PMG, DFE becslései az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1973Q1/76Q4/80Q1-

2011Q4)
MG PMG DFE MG PMG DFE MG PMG DFE
Otvaltozés (197301-201104) Otvdltozds (197604-201104) Otvdliozds (198001-201104)
my 2410 1.040° 07267 my 2.264 2.021" 0.608"  m;  0.933" 0.541" 0.591"
(1.890)  (0.296)  (0.298) (1.710)  (0.745)  (0.267) (0.564) 0.177)  (0.080)
m*  -2.876 -1.508""  -0.8047  m*  -2.769 3.00377 121077 m* -1.785 -14497°  -1.358"
(2.013)  (0.402)  (0.134) (1.784)  (1.020)  (0.405) (0.545) (0.276)  (0.248)
yie  -2.192 0.597 -0.280 6536 -3.698  -0.465 i  -2.8827  -0.724°  -0.957
(2.434)  (0.532)  (0.594) (3.306)  (1.860)  (0.685) (1.186) (0.407)  (0.522)
¥ 2574 -0.060 0215  y* 5.892" 3592 1.086  yp* 2788 1.678  1.486"
(2.449)  (0.560)  (0.735) (3.152)  (1.498)  (0.764) (1.151) (0.492)  (0.655)
hiba k. e. -0.059™"  -0.03977  -0.037" -0.053""  -0.022""  -0.038"" -0.08377  -0.052"7  -0.042""
(0.016)  (0.011)  (0.009) (0.013)  (0.008)  (0.009) (0.013) (0.007)  (0.007)
Wald teszt - 0.02 0.85 - 1.88 2.16 0.01 6.727" 2594
(Ho: B,=1) .
Wald teszt - 1.59 0.25 - 3.86 0.27 2.08 2.64 2.08
(Ho: Bv=1) .
Wald teszt - - - 2.80 2.11 - 2.52 0.46 0.01
(Hoi ﬁy_—l) .
Wald teszt - - - 2.41 3.00 - 2.41 1.9 0.55
(H0: ﬁy*ZI) kkk k% k3 koksk kkk skoksk
Wald teszt - 8.79 0.1 - 6.16 5.54 08.04 27.57 9.35
(Ho: By=—Pm») s
Wald teszt - - - 1.22 0.02 - 0.02 9.02 1.13
(Ho: =B,7B,%)
Hausman teszt 2.69 - 6.14
(MG-PMG)
Hausman teszt 3.38 0.02 0.00

(MG-DFE)

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikékat jelentettiik le. Tlletve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H -t: * 10%, ** 5%,
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B.6.2. tablazat

A monetaris modellek 6tvaltozos specifikaciojanak MG, PMG, DFE becslései az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1985Q1/92Q1/96Q1-

2011Q4)
MG PMG DFE MG PMG DFE MG PMG DFE
Otvaltozés (198501-201104) Otvaltozés (199201-201104) Otvaltozés (199601-201104)
my 0406 0.202" 0.795™"  my 0.427 0.050 0718 m;, 0462 125277 0.674
(0.222)  (0.085)  (0.029) (0.322)  (0.150) (0.052) (0.378) 0.127)  (0.074)
m*  -0.9317" 0957 170177 m*  -0.229 0.729™ 1365 m*  -1.265 1913 -1.263
(0.232)  (0.118)  (0.155) (0.226)  (0.188) (0.145) (0.999) (0.207)  (0.134)
yi  -0.955°  -0.265 0516y 2.002™ 207517 04317y, -3.804 0.8247" 0491
(0.578)  (0.178)  (0.313) (0.618)  (0.192) (0.165) (0.167) 0.167)  (0.165)
y* o 14397 12927 171677 p* 1.538°  0.876  0.106  y* 2794 -0.307 -0.295
(0.649)  (0.205)  (0.388) (0.527)  (0.229) (0.377) (1.845) (0.351)  (0.404)
hiba k. e. 0.15177  -0.10177  -0.068"" 017177 -0.07877  -0.064" -0.178 -0.084"  -0.083"
(0.017)  (0.018)  (0.008) (0.014)  (0.014) (0.009) (0.016) (0.012)  (0.009)
Wald teszt 716" 9828 4957 - - 2972 - 3.96" 19.28""
(H0: ﬁm:l) ok sk sokok sk
Wald teszt 0.09 0.13 20.45 - 2.08 6.30 - 19.4 3.88
(HO: ﬁm*_—l) soksk ok
Wald teszt 0.01 - 2.40 2.63 1.67 10.29 - 1.12 9.55
(Ho: B=1)
Wald teszt 0.46 2.03 3.41 1.04 0.29 - - - -
(H0: ﬁy*ZI) kkk skokk koksk kkk kkk kkk
Wald teszt 23.02 107.35 35.59 - - 21.99 - 36.78 32.84
(Ho: Bo=Pm») s
Wald teszt 1.21 - 13.20 1.04 0.34 - - - -
(Ho: -B,B,%) .
Hausman teszt 5.98 17.13 11.48
(MG-PMG)
Hausman teszt 0.01 0.01 0.00

(MG-DFE)

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X” statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H. o -t * 10%, ** 5%,
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B.6.3. tablazat

or

(1973Q1/76Q4/30Q1-2011Q4)

mg it

Vit

hiba k. e.

Wald teszt

(HO: ﬁmdzl)
Wald teszt

(Ho: Byi=1)
Hausman teszt
(MG-PMG)
Hausman teszt
(MG-DFE)

MG PMG DFE
Haromvaltozos (1 *9* Z3 Q1-201104)
1.205 2.344 0.376
(0.743)  (0.685)  (0.279)
-0.244 -2.898 -0.079
(1.207)  (1.195) 0.614)
-0.054 -0.020 -0.033
(0.008)  (0.013) (0.009)
- 3.85 -
- 2.52 -
8.48"
0.01

mg it

Vit

MG PMG DFE
Haromvaltozos (19760Q4-201104)
0.299 -0.273 -0.080
(1.090)  (0.224) (0.268)
2.734 0.328 -0.611
(1.660)  (0.512) (0.786)
20.0437"  -0.0357  -0.032"
(0.007)  (0.006) (0.009)

3.75

0.00

MG PMG DFE
Haromvaltozos (1980Q1-201104)

mgy  0.665 nem -0.081
(0.709)  futottle  (0.318)

yaiu  -1.834 -1.025
(0.953) (1.041)
-0.057"" - -0.020""
(0.009) (0.007)
0.77 - -

0.00

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t 10%, ** 5%, *** 1%.
Tovabba: 1) my; = (my— m*), 2) yau= Wi —yi*).
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B.6.4. tablazat

crer

(1985Q1/92Q1/96Q1-201 1Q4)

MG PMG DFE MG PMG DFE MG PMG DFE
Haromvaltozos (1 985Q1 -2011 Q4) Haromvaltozos (1 992Q1 -2011 Q4) Haromvaltozos (1 996Q1 -2011 Q4)
mgy  0.705" 0.686" 0.727" mgy  0.442° 0.877" 0.566 mgy  0.644" 0.979" 0.337"
(0.330) (0.043) (0.044) (0.241) (0.031) (0.0864) (0.290) (0.093) (0.126)
yai <0953 0.654°7  -1.068" yai  -1.2537 2155477 20922 yun -0.919 225577 -1.075
(0.840) (0.310) (0.499) (0.562) (0.154) (0.270) (0.586) (0.153) (0.271)
hiba k. e. 0.1177 0.0627"  -0.0417" 0.1337° -0.0707"  -0.044" 0.1267°  -0.064 " -0.054
(0.018) (0.016) (0.008) (0.017) (0.016) (0.008) (0.020) (0.019) (0.009)
Wald teszt 0.80 53787 39177 53877 16.047 25537 1.50 0.05 27.62°"
(HO. ﬁmd:l) kkk kskk
Wald teszt - 1.25 0.02 0.20 12.99 0.08 - 67.47 0.08
(Ho: Br=1) .
Hausman teszt 0.13 3.35 7.67
(MG-PMG)
Hausman teszt 0.00 0.00 0.00
(MG-DFE)

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X’ statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H o -t 10%, ** 5%, *** 1%.

Tovébba: 1) my;, = (m;—m*), 2) ygu=

(.ylt t* )
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B.6.5. tablazat

crer

MG PMG DFE MG PMG DFE MG PMG DFE
Kétvaltozés (197301-201104) Kétvaltozés (197604-201104) Kétvdltozés (198001-201104)
fi o 1.051 230377 0.448 fu 0578 -0.300 -0.000 fi 0925 -0.107 0.013
(0.796) (0.641) (0.295) (0.700) (0.207) (0.233) (0.596) (0.078) (0.218)
hiba k. e. -0.0397°  -0.020 -0.0317" 0.035°  -0.0417"  -0.034™" 0.056 " -0.0437"  -0.023"
(0.004) (0.014) (0.009) (0.005) (0.002) (0.008) (0.010) (0.011) (0.006)
Wald teszt - 4.14" - - - - - - -
(Hy: B/=1) . ,
Hausman teszt 6.58 1.64 2.87
(MG-PMG)
Hausman teszt 0.00 0.00 0.00
(MG-DFE)
Kétvaltozés (198501-201104) Kétvaltozés (199201-201104) Kétvdltozés (199601-201104)
fi 06177 0.688  0.670 fi 133077 08677 0521 fi  0.644" 0862 0323
(0.302) (0.040) (0.048) (0.505) (0.048) (0.082) (0.378) (0.132) (0.119)
hiba k. e. -0.0947"  -0.062"  -0.039 " 0.0687"  -0.0547"  -0.045 -0.0907"  -0.055  -0.054
(0.015) (0.016) (0.007) (0.010) (0.001) (0.008) (0.016) (0.009) (0.009)
Wald teszt 1.16 61557 46427 0.43 776 34.06 1.25 1.08 323177
(Ho: p/=1)
Hausman teszt 0.05 0.82 0.53
(MG-PMG)
Hausman teszt 0.00 0.00 0.00
(MG-DFE)

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X” statisztikakat jelentettiik le. Tlletve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani A o -6 * 10%, ** 5%, *** 1%.
Tovabba: f;;= [(m;, — m*) — (v, — y:¥)].
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B.6.6. tablazat
MG, PMG, DFE becslések a vasarlderd-paritdsra az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1973Q1/76Q4/80Q1-2011Q4)

MG PMG DFE MG PMG DFE MG PMG DFE
PPP (197301-201104) PPP (197604-201104) PPP (198001-201104)
pi -0.194 0.293 1.0527 py -1.8097  -0.972 0257  pi.  -0.751 0.992™"  0.942™
(0.120) (0.411)  (0.304) (0.636) (0.648)  (0.461) (0.684) (0.030)  (0.042)
p* 0163 -0.506 -1.090™" p*  -1.360" 0.397 0.679  p* 0452 -1.344™ 21287
(0.228) (0.389)  (0.298) (0.591) (0.574)  (0.423) (0.468) (0.101)  (0.103)
hiba k. . 0.178"  -0.084"  -0.083 0.0517" 00457 -0.044 -0.089™"  -0.086 -0.072""
(0.016) (0.012)  (0.009) (0.009) (0.004)  (0.010) (0.022) (0.019)  (0.010)
Wald teszt - - 0.03 19.53" - - - 0.07 1.9
(H0: ﬁp:l) ssksk skeskosk sskok
Wald teszt - - 0.09 15.94 - - - 11.52 7.72
(H0: ﬁp*:_l) ks skksk Hkksk
Wald teszt - - 0.11 5.73 - - - 15.97 12.70
(HO: ﬁp:'ﬂp*) -
Hausman teszt - - 46.51
(MG-PMG)
Hausman teszt 0.12 0.01 0.01
(MG-DFE)

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H -t: * 10%,

ok 50 k[0

261



B.6.7. tablazat
MG, PMG, DFE becslések a vasarlderd-paritasra az OECD-orszagok dollar paneljei esetén (1985Q1/92Q1/96Q1-2011Q4)

MG PMG DFE MG PMG DFE MG PMG DFE
PPP (198501-201104) PPP (199204-201104) PPP (199601-201104)
pi 0.955 0872 0938 p,  -0.886 1.0757° 09917 p,  -3.8967  0.454 0.961""
(0.643) (0.038)  (0.019) (1.496) (0.026) (0.054) (1.599) (0.281)  (0.098)
p* -0.934 0798 -0.857 p*  0.127 227077 2157177 px -1.499 -1.826° 2,097
(0.596) (0.081)  (0.092) (1.221) (0.220) (0.177) (0.999) (0.282)  (0.196)
hiba k. e. 0.12777 20104 -0.094"" 0.140™  -0.07277  -0.072"" -0.1457  -0.088"  -0.083""
(0.022) (0.022)  (0.011) (0.024) (0.017) (0.010) (0.017) (0.010)  (0.009)
Wald teszt - 114177 1039 - 8.35" 0.03 937" - 0.16
(H0: ﬁp:l) *k sesksk ssksk ssksk skeskosk
Wald teszt - 6.24 2.40 - 33.43 10.34 - 8.58 31.51
(H0: ﬁp*:_l) kksk kksk kksk
Wald teszt - 1.27 0.89 - 33.47 12.72 - - 46.66
(HO: ﬁp:'ﬂp*) s
Hausman teszt 0.07 4.36 6.53
(MG-PMG)
Hausman teszt 0.00 0.00 0.00
(MG-DFE)

Megjegyzés: A Wald teszteknél a X statisztikakat jelentettiik le. Illetve a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H -t: * 10%,

ok 50 k[0
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