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A nominalis arfolyam és a monetaris
makrogazdasagi fundamentumok kozotti hossza
tava egyensulyi kapcsolat tesztelése

A monetdris drfolyammodelleknek és azok egyik fundamentdlis épit6elemének, a vdsdrléer6-paritdsnak az
id6soros tesztelése a legtbb esetben nem tdmasztotta ald az elméleti modellek feltevéseit. gy azirodalom
egyre inkdbb a paneltechnikdk alkalmazdsa felé fordult mindkét modell tesztelése sordn, mivel a panel
kointegrdcids teszteknek nagyobb az erejiik, mint az id6soros kointegrdcios teszteknek. A kbvetkezékben
panel kointegrdcids teszttel vizsgdljuk meg a monetdris drfolyammodellek és a vdsdrléers-paritds
érvényességét 15 OECD-orszdg dolldrdrfolyamdn keresztiil az 1996. I. negyedév és a 2011. IV. negyedév
koézétti periodusban. Az eredmények mérsékelten igazoljdk a monetdris drfolyammodellek és a vdsdrléers-
paritds érvényességét is.
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A nomindlis arfolyam és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozotti hossza
tavi egyensulyi kapcsolatot a monetaris arfolyammodellek irjak le. Ezek a modellek
a nemzetkozi kozgazdasagtan alapvetd eszkozei, ennek ellenére az elméleti modellek
empirikus alatdmasztdsa nem til meggy6z6; az elemzések tobbsége nem igazolja az
érvényességiiket. A hetvenes, nyolcvanas években és a kilencvenes évek els6 felében
els6sorban sima iddésoros teszteléseket végeztek, tehat az egyes orszagparok bilateralis
arfolyamait tesztelték. Az eredmények altalaban nem mutattak kointegraciét a nominalis
arfolyam és a fundamentumok kozott.

Példaul Frankel (1984) a ragadds arak monetaris modelljét tesztelte id6soros technikaval,
de a becsiilt paraméterei szinte sohasem voltak dsszhangban az elméleti modell egyiitt-
hatéival. Ot 4rfolyamot vizsgélt meg: a marka, a font, a frank, a jen és a kanadai dollar
dollararfolyamait. Meese (1986) sem tudott kointegraciot kimutatni a nomindlis arfolyam
és a fundamentumok kozott (pénzkinalat, jovedelem) a dollar-maérka és a dollar-font
arfolyamokat vizsgalva az 1972-t6l 1983-ig tarté periddusban. Széles attekintést ad a
vonatkozé irodalomrdl MacDonald és Taylor (1992) tanulmanya. Ez két csoportba sorolja
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a monetaris arfolyammodelleket tesztelé irodalmat: az egyikbe a két vilaghaboru kozotti
id6szakot, illetve a lebegtetés kezdetétdl koriilbeliil 1978-ig tart6 periddust, mig a masikba
a hetvenes évek végét, illetve a nyolcvanas éveket vizsgald tanulmanyok tartoznak. A két
vilaghaboru kozott és a hetvenes években a vizsgalatok tobbnyire alatdmasztjak a monetaris
arfolyammodelleket, de ez nem mondhato el a nyolcvanas évek id6szakara. Sarantis (1994)
fontarfolyamokat vizsgalt a dollar, a marka, a jen és a frank esetében 1973 és 1990 kozott,
de nem tudott kointegraciét kimutatni az arfolyam és a fundamentumok kozott. Rapach és
Wohar (2002) is folytatott iddsoros vizsgalatokat; éves adatokat haszndlva 18 iparosodott
orszagot tekintettek at 1980 és 1995 kozott. Az eredmény nem lett 4tiit6, 8 orszagnal talaltak
kointegraciot, 6-nal viszont nem.

Az eddigi eredmények azonban nem feltétlentil jelentik azt, hogy az elméleti modellekben
van a hiba. Tobbek kozott Groen (2000) és Rapach—Wohar (2004) is az adatok hidnya miatti
révid idésoroknak tulajdonitottak a monetaris arfolyammodellek empirikus tesztelésének
kudarcat, mivel igy az egységgyok és kointegracios teszteknek kicsi az ereje ahhoz, hogy
elutasitsa a nullhipotézist: nincs kointegracio a valtozok kozott. Tobb szerz6 is megmutatta,
hogy az egységgyok és kointegracids tesztek erejét a minta hossza befolyasolja, és nem az
adatok frekvencidja (Shiller-Perron 1985; Otero-Smith 2000). A nagyobb megfigyelésszam
nem csak hosszabb idGsorok tesztelésével érhet6 el. Az adatokat panelbe rendezve egyszerre
tobb idGsor vizsgalhatd, ami szintén noveli a megfigyelésszamot, ezaltal pedig né a tesztek
ereje, ami javitja az egységgyok tesztek és a kointegracids tesztek pontossagat (Taylor-
Taylor 2004).

Mivel az idésoros kointegracios teszteknek kisebb az erejiik, mint a panel kointegracios
teszteknek, az irodalom egyre inkabb a paneltechnikdk alkalmazasa felé fordult az
arfolyammodellek tesztelése soran. A korai elemzéseknek egyike Groen (2000) tanulmanya,
amely - az 1973-tdl 1994-ig terjed6 idGszakban negyedéves adatokat vizsgalva — alata-
masztotta a monetaris arfolyammodellek érvényességét. Tizennégy orszag dollar- és
markadarfolyamait vizsgalta, amelyekbdl alpaneleket is képzett. A legjobb eredményt a
teljes panel esetén kapta, az alpanelek koziil pedig az EMS orszagok paneljének eredménye
volt a legkedvezdbb. Tovabbi sikereket értek el a nominalis drfolyam és a fundamentumok
kozotti kointegracio kimutatdsaban Mark és Sul (2001), Rapach és Wohar (2004), Basher és
Westerlund (2009).

A vasarloer6-paritas (purchasing power parity — PPP) az egyik fundamentalis épitGeleme
a monetaris arfolyammodelleknek. Ez volt az elsé modell, amely a nominalis arfolyamok
viselkedését magyarazta; az 1920-as évek végén latott napvilagot, Gustav Cassel' mun-
kassaga nyomdn. Az irodalomban talan még nagyobb palyat futott be a PPP tesztelése,
mint a monetaris arfolyammodellek vizsgalata, az eredmények azonban nagyon hasonléak.
Az id6soros tesztelések eredményei sok esetben nem tamasztottdk ala a modell allitasat®
(Krugman 1978; Frenkel 1981; Meese-Rogoff 1983), ellenben a panelmddszer alkalmazasa
e modell empirikus igazoldsaban is tobb pozitiv eredményt hozott (Papell 2002; Im és
szerzBtdrsai 2005; Pedroni 2004).

! Cassel, G. (1928): Post-war monetary stabilization. Columbia University Press, New York.

2 Az alkalmazott médszertanon kiviil egyéb okai is vannak, hogy a PPP empirikus igazoldsa nehézségekbe litkozik, a
jelen tanulmdnyban ezeket nem részletezziik. Az egyik ilyen tanulmdny, mely 6sszefoglalja ezeket az okokat: Rogoff
(1996).
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A monetaris modellek és a vasarlder6-paritas napjainkban is élénken kutatott témak
az irodalomban. Tesztelésiik relevancidja talan abban rejlik, hogy az elmult évtizedekben
Uj 6konometriai mddszerek fejlddtek ki, melyek 4j lehetdségeket nyitnak meg e modellek
tesztelésében. Illetve az irodalomban a tesztelések kudarcaként gyakran emlitett rovid
idsorok problémdja azota enyhtlt. A Bretton Woods-i rogzitett arfolyamrendszer fel-
bomlasa 6ta tobb mint negyven év telt el, ami szintén Gjabb motivaciot jelent az irodalom
szamdra a modellek Ujrateszteléséhez. Minket is elsGsorban ezek a tényez6k sarkalltak
arra, hogy e gyakran vizsgalt modelleket ujrateszteljiikk. Az eredmények alapjan a panel-
elemzések sikeresebbek, mint az orszagparonkénti elemzések, ezért egy nemrég kifejlesztett
panelmoédszerrel teszteljik Ujra a monetaris drfolyammodellek és a vasarlders-paritas
empirikus érvényességét az 1996. 1. negyedéve (Q1) és 2011. IV. negyedéve (Q4) kozotti
iddszakban.

Modszer

A kovetkezd fejezetben bemutatjuk a monetaris modellek fébb jellemzéit, és azok
redukalt formajat, mely a becslésiink alapjaul szolgalt. Majd felvazoljuk a véasarloerd-
paritas modelljét. Ezt kovetéen megfogalmazunk egy tesztelési stratégiat, melynek sordn a
monetaris modellek harom modellspecifikdcidjat mutatjuk be. Végiil roviden 6sszefoglaljuk
a tesztelés menetét.

A modell

A monetaris modelleknek hdrom fajtajat kilonboztetjik meg: 1) a rugalmas arak
monetaris modelljét (Frenkel 1976; Bilson 1978); 2) a ragadds arak monetaris modelljét
(Dornbush 1976); és 3) a redlkamat-kiilonbségek modelljét (Frankel 1979). Ezek a modellek
a pénzkereslet és pénzkinalat szerepét hangsulyozzak az arfolyam meghatarozasaban,
illetve egyarant feltételezik a fedezetlen kamatparitas fennallasat. Kozponti allitasuk, hogy
a nominalis drfolyam és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozott hosszu tava
egyensulyi kapcsolat van.

Az irodalomban tobbnyire a monetaris modellek redukalt formajat szoktak megbecsiilni
(arfolyam, pénzkindlat, redljovedelem), melyet Groen (2000) és Basher—Westerlund (2009)
alapjan a kovetkez6képpen kapunk meg: induljunk ki a pénzpiac egyensulyabdl, ekkor a
real-pénzkinalat egyenld a redl-pénzkereslettel:

m—p=¢y—A, (1)

ugyanez az egyensuly kiilf6ldon is fennall:
m—p =gy -, )
ahol m és m" ahazaiésa kiilfoldi pénzkindlat logaritmusai, p és P ahazaiésa klfoldi

arszinvonal logaritmusai, y és y ahazai és a kiilfoldi redljovedelem logaritmusai, i és i
pedig a hazai és a kiilfoldi kamatlabat jelolik. Feltételezziik, hogy a PPP teljesiil a piacokon:

e=p-p, (3)
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ahol e a spot arfolyam logaritmusa (a kiilfldi valuta ara hazai valutaban kifejezve). Az (1)
és a (2) egyenletbdl fejezziik ki az arszinvonalat, és helyettesitsitk be a PPP-be, (3)-ba, igy
megkapjuk az arfolyam egyensulyi értékét:

e=(m-m)—g(y—y )+ A(i—i). (4)

Tovabba feltételezziik, hogy a kotvények egymas tokéletes helyettesitdi, igy érvényesiil a
fedezetlen kamatparitds:

Ef(et+l)_et = it _iz* > (5)

ahol E, a feltételes varhato érték operatora a f-edik idépontban rendelkezésre all6
informdciok alapjan, E,(e,,,)—e, pedig a varhato leértékel6dési rata. Ezt (5) helyettesitsiik
be a fenti egyenletbe, (4)-be:

e:(m_m*)_¢(y_y*)+2‘(Ez(et+l)_ez)' (6)
Hosszu tavon az arfolyam konvergal a hosszu tava egyensulyi szintjéhez (e, =e,,, =€),
igy a leértékel6dési rata nulla lesz: E,(e,,,) —e, =e —e = 0. Ekkor megkapjuk a monetdris
modellek redukalt formajat:

e=(m-m)—g(y—y). (7)

Jol lathato, hogy a monetaris arfolyammodellek feltételezik a vasarloerd-paritds teljesiilését.
A PPP sem mentes a kiindulé feltételektl, megkivanja, hogy a piacokon ne legyenek
tranzakcios koltségek (példaul szallitasi koltségek, adok, vamok, illetékek). Tovabba az
egységesar elvének (Law of One Price - LOP) teljesiilését, mely szerint ugyanannak az arunak
ugyanaz az ara a kiillonb6z6 orszagokban, ha azonos valutaban fejezziik ki azokat, mivel ha
arbitrdzs lehetdség lenne a piacokon, akkor azt a piaci szereplok kihasznalnak, ezaltal pedig
az arak kiegyenlitédnének. Végiil a kereskedett aruk és szolgaltatasok homogének, azaz
nincs kozottik mindségi eltérés. Ha a fentiek az aruk elég széles korére teljesiilnek,’ akkor
azonos valutdban kifejezve a megfelel6 orszagok arszinvonalai egyenldk, vagy masképp, a
nominalis arfolyam meghatarozhaté a megfeleld két orszag arszinvonalanak hanyadosaként
(abszolut vasarlderd-paritas). Emellett, kevesebb feltétel teljesiilése esetén beszélhetiink
relativ vasarloerd-paritasrol is (Rogoff 1996). Az abszolut PPP a kovetkez6képpen irhato fel
(a kis bettik tovabbra is a valtozok logaritmusait jel6lik):

e=p-p. (8)

Ezzel szemben a relativ PPP a nominalis arfolyam valtozasat magyarazza a megfelel6
orszagok arszinvonal-valtozasanak (inflaciojanak) kiillonbségével:

3 Emiatt a tesztelés sordn olyan drindexekkel kellene dolgozni, amelyek ugyanannak az drukosdrnak az drdt mérik a ki-
16nbdz6 orszdgokban. Példdul a fogyasztoi drindexnél (a korai tesztelések kedvelt indikdtora) ez gyakran nem teljestilt,
hiszen az egyes orszdgokban eltéréek a fogyasztoi szokdsok, igy a kiilonb6z6 orszdgok drindexében felmért druk és azok
sulya is eltérhet egymdstol.
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Ae=Ap—-Ap". 9)
Tesztelési stratégia

A monetaris arfolyammodellek a nominalis drfolyam és a makrogazdasagi fundamentumok
kozott hossza tava egyensilyi kapcsolatot tételeznek fel, ez pedig a kointegracidval
reprezentalhatd. Igy a valtozok kozotti kointegracios kapcsolat meglétének vizsgélataval
a monetaris arfolyammodellek tesztelhetok. Az altalunk tesztelt empirikus modell a
monetaris modellek redukalt formaja:

€ :ﬂo+ﬂl(mit_m:)+ﬂ2(yit_y:)+uit’

ahol e, az i-edik orszdg nominalis arfolyamanak logaritmusa a #-edik idépontban, m,
az i -edik orszag pénzkinalatanak logaritmusa a ¢ -edik idépontban, y, az i -edik orszag
redljovedelmének logaritmusa a 7 -edik idépontban, u, pedig fehér zaj folyamat. A csillag
a kiilfoldi orszagot jeldli, mely minden esetben az Egyesiilt Allamok, igy csak ¢ indexszel
rendelkeznek a kiilfoldi orszag valtozdi. Az irodalom altalaban ezt a korlatozott modellt
teszteli, amelyben a restrikcio a hazai és a kiilfoldi valtozok egyiitthatdjanak egyenlésége.
Tovabba elvarjuk, hogy az aranyossagi hipotézis teljesiiljon, tehat a pénzkinalat valtozasa
(esetiinkben a pénzkinalatok kiillonbségeinek véltozasa) egy az egyben jelenjen meg a
nomindlis drfolyam valtozdsaban, azaz S, =+1. Ugyanez a helyzet a reédljovedelmek
kilonbségeinek esetén, azaz S, =—1. Ebben a tanulmdnyban nem becsiiljik meg a
modellt, csak a kointegraci6 1étezését kivanjuk tesztelni a valtozok kozott, de a valtozok
paramétereire tett restrikciok ebben az esetben is fontosak. Ezen a specifikacion kiviil
még kett6t teszteliink. Az egyik egy még szigorubb megkotést tartalmazé modell, amely a
monetdris makrogazdasagi fundamentumokat egyetlen valtozoként kezeli:

€ :ﬁo +:Bl [(mit _mt*)_(yit _yt*):|+uit;

ekkor az irodalom azt varja, hogy B, =+1 legyen. Ezt a tesztelési modszert Rapach és
Wohar (2002) cikkébél vettitk at. A harmadik specifikdcié pedig egy korlatlan modell,
amely eltekint az eddigi restrikcioktdl, azaz nem feltételezziik, hogy a hazai és a kiilfldi
valtozok ugyanolyan mértékben befolyasoljak a nominalis arfolyamot:

e, =P+ pm,+Bm + By, + By +u,.

Mint fentebb emlitettiik, a monetaris arfolyammodellek egyik alap épit6kove a vasarlderd-
paritas. Ezért a vasarloers-paritds teljestilését is megvizsgaljuk a kivalasztott mintdn, mivel
az esetleges negativ eredményeket okozhatja a PPP instabilitdsa is. A tesztelt empirikus
modell a kovetkezé:

€, = :Bo + :Blpit + ﬁzpz +u,,

ahol p, az i-edik orszdg arszinvonalanak logaritmusa a #-edik idépontban, p, pedig
az USA drszinvonalanak logaritmusa a f-edik idépontban, mig u, fehér zaj folyamat.
A PPP erfs véltozata megkivanja, hogy [, =1 és B, =—1, azaz feltételezi az egységnyi
arrugalmassagot mind a hazai, mind a kiilfoldi arindex esetén, tehdt egyfajta szimmetria all
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fenn. Esetiinkben megelégsziink a PPP gyenge verzidjanak tesztelésével, amely csupan az
egylitthatok megfelel§ eldjeleit kivanja meg.

A tesztelés menete

A vizsgalt valtozok kozotti hossza tava egyensulyi kapcsolat a kointegracidval ragadhatd
meg. A valtozok kointegraltak, ha létezik olyan linedris kombindcidjuk, amely stacioner. A
kointegralt folyamatok hosszt tivon nem szakadnak el egymastdl, mert bizonyos befolyasold
tényezok, egyenstlyi mechanizmusok kozos egyensulyi palyan tartjak azokat. Lehetséges,
hogy ez a kapcsolat rovidtavon nem dll fenn, de a kointegralt folyamatok hosszt tavon id6ben
egyiitt mozognak (Hendry-Juselius 2000). Ebben a tanulmdanyban a kointegracid létezését
teszteljitk a nominalis arfolyam és a vizsgalt makrogazdasagi fundamentumok kozétt panel
kointegracids teszttel. Utobbiaknak nagyobb az erejiik, mint a sima id6soros kointegracios
teszteknek. Igy ritkdbban fogadjak el helyteleniil a nullhipotézist, hogy nincs kointegraci6
a valtozok kozott. A paneltesztek tobbsége Engle-Granger (1987) tesztjének elgondolasan
alapszik, azaz reziduum alapu. E tesztek hatranya az a feltételezés, hogy a rovid és a hossza
tava hatasokat megragado egytitthatok egyenldk, ez pedig nagymértékben csokkentheti az
erejiiket (Westerlund 2007). Igy a reziduum alapt tesztek helyett Westerlund (2007) tesztjeit
alkalmazzuk.

Ezeknek a teszteknek is az a nullhipotézise, hogy nincs kointegracié a valtozok kozott.
Kiindulé pontjuk egy feltételes panel hibakorrekciés modell, amelyben a tesztek azt vizsgaljak
meg, hogy az alkalmazkodasi paraméter nulla-e, vagy sem. Ha nulla, akkor nincs kointegracié
a valtozok kozott; ha kisebb, mint nulla, akkor a valtozok kointegraltak. A teszt nem csak a
rovid tava hatasok heterogenitasat engedi meg, de alkalmazhato keresztmetszeti fiiggdség
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.

A kointegracié azonban csak nem stacioner folyamatok kozott értelmezhetd, ezért a
tesztelés el6tt meg kell vizsgdlnunk a véltozoéink integraltsaganak fokat. Mivel az egységgyok
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 és szerzdtdrsai 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 masik harom teszt panel egységgyok teszt. Az IPS t-statisztika az
atlaga az egyedi ADF teszteknek, a nullhipotézise az, hogy minden egyes idésor a panelben
egységgyokot tartalmaz, az alternativ hipotézis pedig az, hogy csak néhany idésor - azaz
nem mindegyik - tartalmaz egységgyokot (Im és szerzdtdrsai 2003). A Fisher-féle tesztek
kombindljak az i -edik keresztmetszeti egységre vonatkozd egységgyok teszt 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 regresszioban 1évé késleltetések szamat automatikus modszerrel,
Schwarz informdciés kritérium alapjan hataroztuk meg, a Fisher-PP és a Hadri tesztnél
pedig Bartlett kernelt alkalmaztunk a lehetséges autokorrelacio korrigalasara. Valamennyi
modellezési lehetdséget megvizsgaltuk [a) az iddsorok egyedi tengelymetszetet tartalmaznak;
b) egyedi tengelymetszetet és trendet is tartalmaznak; c) egyiket sem tartalmazzak] annak
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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 valdsagtol elég tavol allo feltételezés. Az
altalunk valasztott tesztek ezt nem feltételezik, megengedik az idésorok eltéré autoregressziv
struktargjat, kivéve a Hadri tesztet (de jelenleg csak ez az egy szoftvercsomagok altal
tamogatott panel stacionaritds teszt all rendelkezésre).

Korabban a panelelemzések esetén tipikus volt a hibak keresztmetszeti fiiggetlenségének
feltételezése, de szamos esetben ez nem teljesiil. Ez elsésorban nagyszamu (10-nél tobb)
keresztmetszeti egyednél lehet igaz (Pesaran 2004). Esetiinkben nemcsak a keresztmetszeti
egyedek viszonylag alacsony szama lehet a keresztmetszeti fligg6ség forrdsa, hanem az
amerikai dollar ,horgonyvalutaként” val6 alkalmazasa is. A vizsgalt arfolyamaink mind
dollararfolyamok, tehat az USA valtoz6i minden egyenletben szerepelnek. Ez pedig okozhat
keresztmetszeti fiiggdséget az egyes egyedek reziduumai kozott. Az arfolyamokban két kozos
komponens is megjelenhet, az egyik a dolldr értékében bekévetkezett ingadozds, a masik
az amerikai drindexekben bekovetkezé ingadozas, ami a vdasarloerd-paritason keresztiil
megjelenik a monetaris arfolyammodellekben is. Ez a két koz6s komponens két kozos sokként
is értelmezhetd, amely a panelben 1év6 6sszes arfolyamot befolyasolja. Ezen kiviil egyéb kozos
sokkok (példaul egy adott régiot érint6 konjunkturalis valtozas) is okozhatnak keresztmetszeti
fiiggdséget (O’ Connell 1998). Emiatt megvizsgaltuk a lehetséges keresztmetszeti fliggéség
mértékéta reziduumok és az egyes valtozok kozott is. A teszteléshez Pesaran (2004) CD tesztjét
alkalmaztuk, mely a paronkénti korrelacids egyiitthatok atlagan alapul. A reziduumokat a
panel dsszevont csoportatlag becslésébdl (Pooled Mean-group Estimation - PMG)* kaptuk
meg, amely mara egy bevett becslési modszer a kointegralt panelek esetén; aszimptotikusan
torzitatlan és normalis eloszldst paraméterbecsléseket eredményez (Pesaran és szerzdtdrsai
1999). Keresztmetszeti fligg6ség jelenléte esetén megvaltozik a Westerlund tesztek eloszlasa,
ezért ismét futtatva a teszteket a bootstrap eljarassal Gjraszamolt p-értékeket is lejelentjiik, s
ez alapjan értékeljitk a panel kointegracids tesztek eredményeit.

Eredmények

A kovetkezd fejezetben bemutatjuk a felhasznalt adatokat, illetve az egyes tesztek eredményeit:
a panel egységgyok tesztek, a panel kointegracids tesztek és Pedroni CD tesztjének
eredményeit a keresztmetszeti fiiggségre.

Adatok

A paneladatok Osszedllitasandl az OECD Statistics (Main Economic Indicators — MEI)
adatbazisat hasznaltuk fel. Osszesen 15 OECD-orszdg (egészen pontosan: 14 orszig,
illetve az eurd6zéna) dollararfolyamait vizsgaltuk meg negyedéves bontasban, az 1996Q1 és
2011Q4 kozotti idGszakban: Ausztralia, Csehorszag, Dania, eur6zdna, Egyesiilt Kirdlysag,
Japan, Kanada, Korea, Lengyelorszag, Magyarorszag, Mexiko, Norvégia, Svédorszag, Svéjc,
Torokorszag. Az orszagok drfolyam-politikéjat a mintavétel iddszakara dontden a lebegtetés
jellemzi. Az eredeti adatok havi bontastak, de ebben a tanulmanyban negyedéves szamokkal

4 Mivel az elmélet szerint a vizsgdlt panel kointegrdlt, illetve az elézetes tesztek is kimutattdk a kointegrdciot, egy olyan
becslési modszert vdlasztottunk, amelyet kifejezetten kointegrdlt panelek esetén alkalmaznak.
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dolgozunk. Ennek két oka is van. Az egyik, hogy igy két keresztmetszeti egyeddel tobbet
tesztelhetlink, mert Svéjcnak a termelési indexe, illetve Ausztralidanak a fogyasztoi arindexe
és a termelési indexe is csak negyedéves bontasban volt elérheté. 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 vasarlderd-paritast teszteltik, igy a véltozéink a nominalis arfolyam, a
nomindlis széles pénzkinalat, a termelési index és fogyasztoi arindex (Consumer Price
Index - CPI) voltak. A nomindlis arfolyam atlagos idészaki érték, tehat a havi atlagos
értékekbdl szamoltunk negyedéves atlagot. A nominalis pénzkinalatok tobbnyire ho végi
adatok, szezondlisan kiigazitott és kiigazitatlan adatokat egyarant tartalmaznak. Dania,
Lengyelorszag, Mexiko, Norvégia, Svéjc, Svédorszag és Torokorszag esetén a nominalis
pénzkinalat szezondlisan nincs kiigazitva. A legtobb esetben M3-as adatokrdl van szo,
viszont Csehorszag, Kanada, Lengyelorszag, Norvégia esetén M2, Japan, Nagy-Britannia és
Torokorszag esetén pedig M4 adatokat tartalmaz a mutato. A termelési index minden orszag
esetén szezonalisan kiigazitott. A valtozok megvalasztasat az adatok elérhetésége befolyasolta.
Mivel a redl GDP sokkal rovidebb idGsorban allt rendelkezésre, mint az ipari termelési
index, ezért mi is - mint a tanulméanyok tobbsége — az utobbit hasznaljuk a vizsgalat soran.
Ugyanez a helyzet az drindex megvalasztasaval: a leghosszabb id6tavra és a legtobb orszagra
a fogyasztdi arindex allt rendelkezésre. A CPI szezonalisan nincs kiigazitva, mert az OECD,
megfigyelései alapjan, ugy itéli meg: a szezonalis hatdsok nem annyira szignifikansak, hogy
azokat érdemben kezelni kellene, igy a szezonalis kiigazitastol mi is eltekintiink. A fogyasztéi
arindex baziséve 2005, és a felkinalt arukosar-kategoriak koziil a ,minden tételt tartalmazo”
kategoriat alkalmaztuk.

Panel egységgyok tesztek eredményei

A valtozoink integraltsaganak fokat négy teszttel teszteltiik: IPS, Fisher-ADEF, Fisher-PP és
Hadri teszttel. Az eredmények robusztussaganak vizsgalata érdekében valamennyi modellezési
lehetdségre lefuttattuk a teszteket. Az IPS és a Fisher-ADF tesztnél a segéd regresszidban
lévé késleltetések szamat automatikus modszerrel, Schwarz informaciés kritérium alapjan
hatdroztuk meg, a Fisher-PP és a Hadri tesztnél pedig Bartlett kernelt alkalmaztunk a
lehetséges autokorreldcio korrigalasara. Az eredményeket az 1. és a 2. tabldzat szemlélteti.

A tesztek eredményei sok esetben nem egyértelmiiek, ezért a valtozok idGsorainak
abrait is figyelembe vettitk a valtozok integraltsagi fokanak meghatdrozasakor, melyek az
1. mellékletben taldlhatok. Az USA valtozoi idGsoros egységgyok tesztekkel is tesztelhetdk,
hiszen az egyes egyenletekben ugyanazok az id6sorok szerepelnek. Végiil elsésorban
a kivalasztott négy paneltesztet alkalmaztuk ebben az esetben is, hogy valamennyi
valtozé integraltsagi fokanak tesztelése azonos modszertannal torténjen. De id8soros
egységgyok teszteket is futtattunk a nem egyértelmd eredmények pontosabb értékeléséhez:
Augmented Dickey Fuller (ADF) és Ng—Perron egységgyok tesztet, illetve Kwiatkowski—
Phillips—Shmidt—Shin (KPSS) stacionaritas tesztet, melyek eredményei a 2. mellékletben
megtalalhatok® (Dickey—Fuller 1979; Ng—Perron 2001; Kwiatkowski és szerzotarsai 1992). Az
USA pénzkinalata a paneltesztek és az idésoros tesztek alapjan is egyértelmiien egységgyok

> Az id6soros egységgyok tesztekkel hosszabb idésoron teszteltiik az USA vdltozoit, mert az id6soros teszteknek kisebb
az ereje, amely t6bb megfigyelés tesztelésével névelheté (Rapach-Wohar 2002).
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folyamat. A realjévedelem vagy els6 fokon integralt vagy stacioner, de a Hadri tesztnél
még a masod foku integraltsag is felmeriil. A redljovedelem elsé differencidjanak abrajan
jol latszik, hogy 2009 els6 vagy masodik negyedévében egy kiugré érték (outlier) figyelhetd
meg (a vilaggazdasagi valsag hatasara a realjovedelem visszaesett). Valoszintileg ez okozza
a Hadri teszt bizonytalankoddsat. A paneltesztek bizonytalankodésa ellenére az id6soros
tesztek egyértelmiien elsé fokon integraltnak mutatjak az amerikai redljovedelmet. Stacioner
nem lehet, hisz az id6sor dbraja alapjan ugy tiinik, a folyamatnak trendje van. Az amerikai
arszinvonalrdl sem lehet teljesen egyértelmiien donteni a tesztek eredményei alapjan. Az IPS
és a Fisher-ADF teszt szerint egységgyok folyamat, a Fisher-PP teszt alapjan vagy 1(0), vagy
I(1), a Hadri teszt pedig teljesen bizonytalan. Ha megnézziik az amerikai arszinvonal els6
differencidjat, akkor két kiugré érték is detektalhato, erre ismételten érzékeny lehet a Hadri
teszt, illetve 7(0) sem lehet, mert a folyamatnak trendje van. Az idésoros tesztek koziil az
Ng-Perron teszt szintén érzékeny lehet a kiugré értékekre. Mindent egybevetve egységgyok
folyamatnak itéljiik az amerikai arszinvonalat.

1. tabldazat
Az IPS és a Fisher-ADF egységgyok tesztek eredményei

Valtozok IPS teszt Fisher-ADF teszt
A B A B C
USA véltozéi 1996Q1-2011Q4
m* 5.775 -1.070 2.159 29.279 0.000
Am* -17.650™ -15.942™ 324.396™ 258.702™ 23.213
» -6.156™" -5.664™ 89.212"™ 80.431™" 3.005
Ay * 9.524™ -7.779" 149.323™ 111.733™ 221.7717
P> 5.255 1.201 2.496 13.112 0.000
Ap* -31.357™" -30.805™ 645.204™ 572.238™ 108.6017"
OECD-orszdgok vdltozdi 1996Q1-2011Q4
e -0.211 -2.643™ 33.298 47.306" 31.274
Ae, -18.199™ -17.273™ 342912 292.416™ 488.164™
m, -0.446 -0.394 93.110™ 46.1027 0.146
Am, -12.1777 -11.853™ 215.837"" 198.698"" 91.979™
Vu -0.099 -2.495™ 36.660 50.798" 7.378
Ay, -20.908™ -20.258™ 378.870™" 324.774™ 867.538""
P, 1.247 -2.155" 66.808™" 56.652"" 2.042
Ap,, -14.051™ -13.840™ 276.651" 246.490™ 285.914™
Megjegyzések:

1) A) egyedi tengelymetszetet tartalmaz; B) egyedi tengelymetszetet és trendet is tartalmaz; C) egyiket sem tartalmaz.
2) A csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancia szinten lehet elutasitani H  -t, * 10%, ** 5%, *** 1%.

3) a Fisher-ADF és a Fisher-PP teszt esetén is a X~ (Khi négyzet) tesztet, a Hadri teszt esetén a heteroszkedasztikus kon-
zisztens Z statisztikdt haszndltuk.
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A Fisher-PP és a Hadri egységgyok tesztek eredményei

2. tabldzat

Valtozok Fisher-PP teszt Hadri teszt
A B C A B
USA vdltozéi 1996Q1-2011Q4

m* 1.745 17.118 0.000 22167 10.246™

Am/* 328.176™ 262.335™ 88.701™ -2.704 -0.320
7 83.622™ 31.108 1.777 11.091™ 9.555™"

Ay * 100.963 61.457" 171.216™ 1.6917 0.002

A? t* - - - -2.868 -3.176
p* 3.816 42.386" 0.000 22.202™ 2.350™
Ap X 757.7117" 683.479™ 300.2017" -0.059 8.151™
A? S - - - -0.109 8.215™

OECD-orszdgok vdltozdi 1996Q1-2011Q4

i 43.237 30.525™ 38.954 10.108™ 8.716™
Ae, 310.789™ 252.381"" 444,651 2.264™ 3.761™
Ne, - - - 3.480™ 17.343™
m, 110.402" 41.010° 0.000 21.537™ 9.652™"
Am, 248.988"" 232.567" 152.661"" 5.762™" 7.199™
Am, - - - 1.742" 10.486™
Y 28.806 27.426 6.957 14.499™ 7.405™

Ay, 389.0917 338.235™ 873.100™ -0.135 -1.468
P, 163.522"" 151.253™ 1.118 20.840™ 8.610™
Ap, 555.328"" 538.776™" 760.148" 6.754"" 11.269™
Ap, - - - 1.259 7.529°

Megjegyzések:

1) A) egyedi tengelymetszetet tartalmaz; B) egyedi tengelymetszetet és trendet is tartalmaz; C) egyiket sem tartalmaz.

2) a csillagok azt jelzik, hogy milyen szignifikancig szinten lehet elutasitani H , -t, * 10%, ** 5%, *** 1%.

3) a Fisher-ADF és a Fisher-PP teszt esetén is a X (Khi négyzet) tesztet, a Hadri teszt esetén a heteroszkedasztikus kon-
zisztens Z statisztikdt haszndltuk.

Az OECD-orszagok arfolyamai az IPS és a Fisher tesztek alapjan /(1) -es vagy 1(0) -ds
folyamatok, a Hadri teszt pedig /(3) -at mutat, de az iddsorok abrajan jol kivehets, hogy
a folyamatokban tobb kiugré érték is jelen van. Nem valoészind, hogy ezek a folyamatok
stacionerek lennének, mert a legtobb vizsgalt arfolyamnak trendje van, igy /(1) -nek
feltételezziik a vizsgdlt nominalis arfolyamokat. Az OECD-orszagok pénzkinalata az IPS
teszt szerint elsd fokon integralt, a Fisher tesztek szerint stacioner, a Hadri teszt pedig megint
1(3) -at mutat. Kiugro értékektd] most sem mentesek a folyamatok, ez a pénzkinalatok elsd
differencidjan latszik. A valtozok szintjének abrain pedig jol kivehetd, hogy valamennyi
pénzkinalatnak trendje van, tehat nem lehet stacioner, ezért ebben az esetben is /(1)
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-es adatgeneralé folyamatokat feltételeziink. Az OECD-orszagok realjovedelme ennél
kedvez6bb képet mutat. Az IPS és a Fisher- ADF teszt bizonytalankodik kicsit, /(1) -es vagy
(0) -4s folyamatokat mutat, viszont a Fisher-PP és a Hadri teszt egyértelmtien egységgyok
folyamatoknak itéli a redljovedelmeket. Igy mi is egységgyok folyamatoknak feltételezziik
ezeket a valtozokat (a legtobb folyamatnak, Ggy tlnik, trendje van). Az OECD-orszagok
arszinvonalainak teszt eredményei szintén nincsenek egyértelmt Osszhangban azzal,
amit az idésorok abrdin latunk. Az IPS teszt I(1) -et vagy [(0) -at, a Fisher tesztek /(0)
-at, a Hadri teszt pedig /(2)-6t vagy /(3)-at mutat. Az idGsorok dbraibdl ugy tiinik, a
legtobb vizsgalt arszinvonalnak trendje van, igy a stacionaritast kizarjuk. Ezen idésorok
els6 differencidjanak abrdain nem csak kiugro értékek figyelhet6k meg, de néhany esetben
toréspontra is gyanakodhatunk (Lengyelorszag, Mexiko, Torokorszag). Ez okozhatja, hogy
a Hadri teszt kissé irredlis értéket is mutat. Ebben az esetben is /(1) -nek feltételezziik a
folyamatokat, de ezt statisztikailag csak az IPS teszt eredménye bizonyitja.

Bar alegtobb esetben nem tudtunk egyértelmii dontést hozni a valtozdk integraltsaganak
fokarol, a vizsgalt folyamatok minden esetben lehetnek elsd fokon integréltak. Igy a vizsgalt
valtozok kozott értelmezhetd a kointegracio, azaz meg tudjuk vizsgalni, van-e hosszu tava
egyensulyi kapcsolat a valtozdink kozott, teljesiil-e a monetaris arfolyammodellek és a
vasarloerd-paritas kozponti allitésa.

A Westerlund panel kointegrdcios teszt eredményei

A Westerlund kointegracids tesztet mind a monetaris modellek redukalt formdjara, mind
annak egy fundamentalis épit6kovére, a vasarlGerd-paritasra lefuttattuk. A monetaris
arfolyammodelleket harom specifikdcioban teszteltiikk, az eredményeket a 3. tdbldzat
mutatja.

3. tabldzat
Westerlund-féle panel kointegracios teszt eredmények a monetaris
arfolyammodellek esetén

Kétvaltozdés modell Haromvaltozés modell Otvaltozés modell
Tesztstat. érték p-érték érték p-érték érték p-érték
G, -2.221 0.028 -2.567 0.013 -3.100 0.004
G, -8.964 0.097 -11.241 0.096 -6.961 0.999
P, -8.221 0.004 -9.923 0.001 -10.688 0.014
P -7.729 0.001 -10.302 0.001 -8.021 0.744

Az eredményekbdl jol latszik, hogy a korlatozott modellek szerepeltek jobban. A P
tesztek esetén a két- és haromvaltozos modellnél 1%-os szignifikancia szinten elvethetd a
nullhipotézis (hogy nincs kointegracié a valtozok kozétt), azzal az alternativ hipotézissel
szemben, hogy a teljes panel kointegrdlt. A G teszteknél a nullhipotézist mindkét
korlatozott specifikacional 5%-os és 10%-os szignifikancia szinten lehet elvetni, azzal az
alternativ hipotézissel szemben, hogy van legalabb egy olyan egyed a panelben, amely
kointegralt. Az 6tvéltozds korlatlan modell eseténa G, ésa P, tesztnél nem tudtuk elvetni
a nullhipotézist, de a G, és a P. tesztnél ez 1%-o0s és 5%-os szinten elvethetd. Az elsé
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teszteredmények viszonylag pozitiv képet mutatnak. Még a panel teljes kointegraltsagara
vonatkozdan is talaltunk bizonyitékot. Ezek alapjan a két-, illetve haromvaltozds specifikacio
eredménye egyértelmien megerdsiti, hogy létezik hosszt tavi egyensulyi kapcsolat a
nominadlis arfolyam és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozott, és a korlatlan
modell esetén is van erre némi bizonyiték.

Meg kell nézniink azonban, hogy a monetaris modellek redukalt formajara vonatkozé6
eredményeink mennyire robusztusak. Mivel az amerikai dollart ,horgonyvalutaként”
alkalmaztuk, azaz minden vizsgalt orszag arfolyama dollarban van kifejezve, ezért nagy
valdszintiséggel az egyes egyedek reziduumai kozott keresztmetszeti fiiggéség figyelhetd
meg. A fiiggdség jelenlétét Pesaran (2004) CD tesztjével vizsgéltuk meg, nemcsak a
reziduumok, de a valtozdék kozott is, mindharom specifikacio esetén. Az eredményeket a
4. tdblazat szemlélteti.

4. tablazat
CD-teszt eredmények a becsiilt monetaris modellek esetén
areziduumra és a valtozokra vonatkozéan

Kétvaltozos modell Haromvaltozdés modell Otvaltozés modell
CD L, CD oy CD Y
tstat, | Pértek tstat, | Pértek tstat, | Pérték
reziduum 5.18 0.000 reziduum 0.83 0.409 reziduum 31.22 0.000
e, 3856 | 0.000 e, 3856 | 0.000 e, 38.56 | 0.000
m, 78.99 | 0.000 m,, | 2249 | 0.000 1, 512 | 0.000
m* 81.98 | 0.000 Vi 617 | 0.000
y, 37.34 | 0.000
yt* 81.98 0.000

Megjegyzések: 1)f,=[(m, -mX)-(y,-y )]

2) My = (mfr_ mr*)
3 Y4 =y

A reziduumokat a panel Gsszevont csoportatlag (PMG) becslésébdl kaptuk meg. A CD
teszt nullhipotézise a keresztmetszeti fiiggetlenség. Az eredmények egyértelmuek, szinte
minden esetben 1%-os szignifikancia szinten elvethetd, hogy az egyes reziduumok, illetve
a valtozok fiiggetlenek lennének egymastdl az egyes keresztmetszeti egyedeknél (a vizsgalt
arfolyamoknal). Csak a haromvaltozds specifikicional nem tudjuk elvetni, hogy a panel
Osszevont csoportitlag becslésébdl kapott reziduumok keresztmetszetileg fiiggetlenek
egymastol.

Mivel a CD teszt eredményei erételjes fliggdséget mutatnak a vizsgalt panel elemei kozott,
ezért a Westerlund tesztet Gjrafuttatjuk, és bootstrap eljarassal Gj p-értékeket hatarozunk
meg. Az eredményeket az 5. tdbldzat mutatja.
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5. tablazat
Westerlund-féle panel kointegracios teszt eredmények a monetaris
arfolyammodellek esetén robusztus p-értékekkel

Kétvaltozos modell Haromvaltozdés modell Otvéltozés modell
teomstat, | ek | TSI | g | robus || robusatus
G, -2.221 0.109 -2.567 0.068 -3.100 0.044
G, -8.964 0.095 -11.241 0.090 -6.961 0.859
P -8.221 0.081 -9.923 0.034 -10.688 0.099
P -7.729 0.051 -10.302 0.031 -8.021 0.501

Az eredmények jol lathatéan romlottak, de a végkovetkeztetést nem befolyasoljak
nagymeértékben. Tovabbra is a két korlatozott modell teljesit jobban, azok koziil is az
irodalomban gyakran tesztelt haromvéltozds specifikacio. A G teszteknél 10%-os, a P
teszteknél 5%-os szignifikancia szinten vethet6 el a nullhipotézis, hogy nincs kointegracio
a vizsgalt valtozdok kozott. A kétvaltozos specifikacid esetén csak a G, teszt esetén nem
tudjuk elvetni a nullhipotézist, a tobbi esetben ez 10%-os szignifikancia szinten elvethetd.
Az 6tvaltozos korlatlan modell hasonldan teljesitett, mint az elébb. A G, és P. tesztnél
5% és 10%-os szignifikancia szinten vethetd el, hogy nincs kointegracio a vizsgalt valtozok
kozott, mig a G, és P, tesztnél nem vethetd el a nullhipotézis. A korabbi allitdsunk a
keresztmetszeti fiiggdség figyelembe vételével sem valtozott meg nagymértékben: létezik
hosszu tava egyensulyi kapcsolat a nomindlis drfolyam és a monetaris makrogazdasagi
fundamentumok kozott, amelyre a haromvéltozos korlatozott modell esetén egyértelmu
bizonyitékot talaltunk, a masik két specifikacio esetén pedig mérsékelt igazolast.

A Westerlund tesztet a vasarlderd-paritasra is lefuttattuk, hogy lassuk, a monetdris
modellek egyik fundamentalis épitékove fennall-e a vizsgalt mintdnkon. Mivel a monetaris
modellek tesztelésénél a vizsgalt panelrdl kideriilt, hogy egyértelm@i a keresztmetszeti
fiiggdség jelenléte mind a véltozok, mind a reziduumok kozott, ezért a vasarlders-paritas
esetén az els 1épés az volt, hogy a CD teszttel megvizsgaltuk a feltételezett keresztmetszeti
fiiggdség mértékét. Az eredményeket a 6. tabldzat foglalja 6ssze.

6. tabldzat
CD teszt eredmények a becsiilt vasarloerd-paritas esetén
areziduumra és a valtozokra vonatkozéan

Vasarloerd-paritas

CD tesztstatisztika p-érték
reziduum 60.70 0.000
: 38.56 0.000
», 61.14 0.000
p* 81.98 0.000
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Feltételeztiik, hogy a keresztmetszeti fliggdség elsédleges forrasa az amerikai dollar
»horgonyvalutaként” vald alkalmazasa, igy egyaltalin nem meglepd, hogy a CD teszt
eredményei e panel esetén sem véltoztak meg. A keresztmetszeti fiiggetlenséget a
reziduumok, a nominalis arfolyamok és az drszinvonalak kozott is 1%-on el lehet vetni.
A reziduumokat ebben az esetben is a panel dsszevont csoportatlag (PMG) becsléséb6l
kaptuk meg.

Ennek ellenére a Westerlund teszt p- és robusztus p-értékeit (bootstrap eljarassal
ujraszamolva) is lejelentjiik. Ezdltal lathatd, mennyire érzékeny a teszt a keresztmetszeti
fiiggdség jelenlétére. Az eredményeket a 7. tdblizat szemlélteti.

7. tablazat
Westerlund-féle panel kointegracios teszt eredmények
a vasarloerd-paritas esetén p-értékekkel és robusztus p-értékekkel

Vasarloer6-paritas
tesztstat. érték p-érték robusztus p-érték
G, -2.760 0.001 0.049
G, -11.600 0.063 0.081
P -10.303 0.000 0.079
P -10.273 0.001 0.071

Bar a p- és a robusztus p-értékek eltérnek egymastol, de annyira nem, hogy ez a
kovetkeztetéseket megvaltoztassa. A p-értékek alapjan valamennyi teszt esetén elvethetd
a nullhipotézis, a G, tesztnél 10%-os, a tobbi teszt esetén pedig 1%-os szignifikancia
szinten. A robusztus p-értékek alapjan ezt mar csak 10%-os szignifikancia szinten tudjuk
megtenni, kivéve a G, tesztet, ahol 5%-oson. Az eredmények alapjan fennall a vasarléerd-
paritas a vizsgalt mintankon, azaz kimutathat6 egy hosszu tava egyensulyi kapcsolat a
nominadlis arfolyam és a megfelel6 arszinvonalak kozott. Ez aldtamasztja a monetdris
arfolyammodelleknél elért eredményeket, hiszen a vasarlderd-paritas teljesiilése feltétele a
monetaris arfolyammodellek érvényességének.

Konkluzié

A monetdris arfolyammodelleknek és azok egyik fundamentdlis épitéelemének, a
vasarloerd-paritasnak az idésoros tesztelése a legtobb esetben nem tdmasztotta ald az
elméleti modellek feltevéseit. Igy az irodalom egyre inkabb a paneltechnikak alkalmazésa
felé fordult mindkét modell tesztelése soran. A panel kointegracids teszteknek nagyobb
az erejiik, mint az id6soros kointegracios teszteknek, igy ritkabban fogadjik el helyteleniil
a nullhipotézist, hogy nincs kointegracié a valtozok kozétt. A tanulmanyban mi is a
hosszt tavi egyensulyi kapcsolat tesztelésére vallalkoztunk a nominalis arfolyam és a
monetaris arfolyammodellek redukalt formajaban, illetve a vasarlderd-paritasban szerepld
makrogazdasagi fundamentumok kozott panel kointegracids teszt segitségével.

A leggyakrabban alkalmazott panel kointegracids tesztek reziduum alaptak, azaz
az id6ésoros Engle-Granger (1987) kointegracids teszt logikajat alkalmazzak. De ezek a
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tesztek szigord megkotést erdltetnek a rovid és a hosszu tavu egyiitthatokra, feltételezik,
hogy azok egyenlSk és ez minden keresztmetszeti egyed (minden drfolyam) estén teljestil,
ez pedig csokkentheti a tesztek erejét. Ezért egy masfajta elgondolason alapuld tesztet
valasztottunk, Westerlund (2007) tesztjét, mely egy feltételes panel hibakorrekciés modell
esetén az alkalmazkodasi paramétert teszteli. A teszt keresztmetszeti fligg6ség jelenlétét is
tudja kezelni, melyet Pesaran (2004) CD tesztjével vizsgaltunk meg mind a valtozok, mind
a reziduumok kozott. A monetaris arfolyammodelleket harom specifikdcidban teszteltiik:
két-, harom- és 6tvaltozds modelleket vizsgaltunk meg. A tesztelés soran mind a monetaris
modellek, mind a vasarloeré-paritds vizsgalatahoz Osszedllitott panelnél keresztmetszeti
fiiggdségjelenlétét mutattakia CD tesztareziduumok ésavaltozok kozottis. Emiattbootstrap
eljarassal robusztus p-értékeket hataroztunk meg. Az eredmények nem térnek el jelentdsen
arobusztus p-értékek figyelembe vételével sem. Mind a monetaris arfolyammodellek, mind
a vasarlderd-paritas esetén sikertilt kimutatni a kointegraciot a vizsgalt valtozok kozott.
A monetaris arfolyammodellek esetén elmondhatd, hogy az irodalomban leggyakrabban
tesztelt haromvaltozos korlatozott modell szerepelt a legjobban.
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A nominalis arfolyamok logaritmusai

Australia

Canada

Mellékletek

Czech Repubik

Az OECD-orszagok panel (1996Q1-2011Q4) iddsorainak abrai

Denmark

® o2 04 06 08 10

Euroarea

El

2 o

Hungary

o % % o 0

Japan

Korea

© 02 04 06 08 10

@

Norway

06 0 % @ o 0

o

Poland

‘Sweden

2 0 6

© o2 o4 06 08 10

Switzerland

2 o

Turkey

o6 1 % % o o

United Kingdom

© 02 0 06 08 10

o 02 o 06 08 10

A nominalis arfolyamok logaritmusainak elsé differencidi

Australia

Canada

Gzech Republik

Denmark

o 0 o o o8 10

Ewoarea

@

Hungary

o 0

@ o o

Korea

Norway

o o

«

Sweden

o 0 o

o 0 o 06 o8 10

Svitzorland

«

Turley

o 0

o 0 o o6 o8 10

@

o 0

20
15
10
05
0
05
o o % o 00 0 o4 06
Japan
04
o
04
08
12
% 1o % % 0 0 ot 06
Poland
a
2
1
o
-1
2
% 1o % @ 00 0 0s 06
United Kingdom
20
1o
12
o8
04
o
04
% 1 % @ 0 0 04 08

0 o 05

1. melléklet



A nomindlis drfolyam és a monetdris makrogazdasdgi fundamentumok. ..

53

A nomindlis arfolyamok logaritmusainak masodik differenciai
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A nominalis pénzkinalatok logaritmusainak els6 differenciai
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A realjovedelmek logaritmusai
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A redljovedelmek logaritmusainak elsé differenciéi
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A redljovedelmek logaritmusainak masodik differenciai
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Az arszinvonalak logaritmusainak els¢ differenciai
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Az USA valtozéi (a pénzkinalat, a realjovedelem és az arszinvonal logaritmusa, illetve azok
elsd és masodik differencidi)
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2. melléklet

Az ADF, az Ng—Perron és a KPSS egységgyok és stacionaritas
tesztek eredményei az USA valtozdéira vonatkozéan

Viltozo ADF teszt KPSS teszt Ng—Perron teszt
A B | C A B A B
USA 1980Q4-2012Q4
m* -0.866 -2.034 5.415 1.407™ 0.142" 1.460 -2.562
Am* 6.227" -6.241° -0.978 0.235 0.214" -10.891" -46.303™
. -0.748 -2.328 2.309 1.354™ 0.213" 0.900 -9.251
Ay -5.663" -5.653" -5.042" 0.115 0.096 -38.947" -117.687"
P -2.351 -3.861" 2.583 1.415™ 0.332 1.266 -0.712
Ap* -4.015™ -4.352" -2.914™ 0.777" 0.144" -0.471 -5.248
Ap* - - - 0.056 0.036 -0.262 -123.982"
Megjegyzés:

1) A) Az id6sor tartalmaz konstanst; B) konstanst és trendet is tartalmaz; C) az id6sor 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 MZa tesztstatisztikdt vettiik figyelembe.




