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A pénziigyi rendszerkockdzat legfontosabb forméja a modern pénziigyi halé-
zatokban bekovetkez fert6zések veszélye. A cikkben egy olyan bankrendszert
vizsgdlunk, ahol homogének a bankok (mérlegf6osszegiik és preferencidjuk
azonos) és egymds eszkozeit tulajdonoljdk. Ezen egyszeriisité feltevéseket
felhasznélva egy analitikusan kiszamithaté mérészamot adunk a rendszerkoc-
kazatbdl adédé veszteségre, amely a bankok varhaté veszteségét adja meg egy
rendszerbeli intézmény csédje esetén. E mérészam tulajdonsigait vizsgalva
azt talaljuk, hogy a banki eszk6zok volatilitasanak novekedése, illetve a sajat
toke aranyanak csokkenése emeli a lehetséges rendszerkockéazati veszteséget,
tovdbbd, hogy a bankrendszer felépitésének (a banki eszkozok kereszttulaj-
donldsdnak) hatdsa kettds. Egyrészt az Osszekapcsoltsidg novelése erdsiti a
diverzifikaciés hatast, mivel az adott bank mas bankok eszkozeivel fedezheti
veszteségeit. Masrészt ha mar eleve szorosan egyiittmiikodnek a bankok,
akkor az Gsszekapcsoltsag tovabbi erGsitése a fertozés megnovekedett esélye
kovetkeztében noveli a rendszerkockazatbdl fakadd potencidlis veszteséget.

Kulesszavak: rendszerkockazat, bankkozi piac, pénziligyi fert6zés, jaték-
elmélet.

1 Bevezetés

A pénziigyi rendszerkockdzat legfontosabb forméja a modern pénziigyi halé-
zatokban bekovetkezo fertézések veszélye. A cikkben ezt a jelenséget prébaljuk
meg koriiljarni, alapvetden technikai médon: célunk egy olyan gondolkodasi
keret felépitése, amelyben a rendszerkockazat hatasat tudjuk megjeleniteni
az intézmények szintjén. Ennek érdekében létrehozunk egy modellt, amely-
lyel meg tudjuk mérni, hogy megfeleléen kalibralt paraméterek mellett egy
adott stilizalt pénziigyi kozvetité rendszerben a benne 1év6 intézményeknek
mekkora a rendszerkockazatbdl ad6do vesztesége.

A cikk felépitése a kovetkezo. A rendszerkockézat fogalménak meghaté-
rozdsa utén (2. fejezet) a szakirodalom attekintése keretében megvizsgaljuk,
hogy milyen kiilonféle megkdozelitéseket alkalmaznak az egyes szerzék a pénz-
tigyi fert6zés modellezése sordn (3. fejezet). Az igy megismert eredményeket

1Jelen kutatdst a futurlCT.hu nevii, TAMOP-4.2.2.C-11/1/KONV-2012-0013 azono-
sitészamu projekt tdmogatta az Eurdépai Unié és az Eurdpai Szocidlis Alap tdrsfinanszi-
rozdsa mellett. Koszonjiik a Pallas Athéné Domus Scientiae Alapitvany tdmogatédsat is.
Beérkezett: 2014. augusztus 22. E-mail: peter.csoka@uni-corvinus.hu.
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szintetizalva, megfelel feltételezések mellett megalkotunk egy modellt (4. fe-
jezet), amelynek segitségével szamszertisiteni tudjuk a rendszerkockdzatbdl
adddo veszteséget (5. fejezet).

Az igy kapott mérészam hdrom {6 paramétertél fiigg: a rendszert leird
hélézat Osszekapcsoltsagatol, a benne 1évo intézmények eszkozeinek kocka-
zatossagatol és a tokeellatottsag mértékétdl. Utobbi két paraméter esetében
egyértelmii a kapcsolat a rendszerkockazatbdl fakadé veszteséggel (az eszko-
z0k kockazatanak novekedése emeli, mig a magasabb tékeellatottsag csokkenti
a varhaté veszteséget). A hilézat 6sszekapesoltsdga azonban nem egyértelmii-
en hat a rendszerkockédzatbdl adédé veszteségre. Alacsony Gsszekapcesolddas
esetén a kapcsolatok er6sodése csokkenti a rendszerkockazatbol adodé veszte-
séget, azonban ez a hatas az osszekapcsolédas mértékével csokken, és egy pon-
ton tul megfordul a hatas iranya: a kapcsolatok tovabbi erdsitése novelheti a
rendszerkockazatbdl adodd veszteséget az egyes intézmények esetén.

2 A rendszerkockazat fogalma

A rendszerkockazat altalunk hasznalt fogalmanak tisztézasa céljabdl De Bandt
— Hartmann (2000) meghatédrozdsdhoz nytlunk vissza. Elszor is sziiksé-
gunk lesz a rendszerkockazati esemény fogalmara: szlikebb értelemben vett
rendszerkockazati eseményrdl beszélhetiink, ha egy adott, a gazdasag szik
szférajat érinté negativ hatas az id6 elorehaladtaval sorozatos, egyre ter-
jedo6 negativ kovetkezményeket okoz a gazdasag eredetileg nem érintett sze-
repl6inél is. FEzen értelmezés esetén a kulcs a dominé-hatas: ahogy telik
az id6, az intézmények egyre nagyobb hanyadat érinti a probléma annak
kovetkeztében, hogy kapcsolatban vannak mar bajba keriilt intézményekkel.
Azaz, ha egy bank egy tetszéleges esemény miatt fizetésképtelenné valik, és
ez mas bankoknal veszteséget okoz, akkor ez az esemény sziik értelemben
vett rendszerkockézati eseményként értelmezhets. Széles értelemben rend-
szerkockazati esemény a fent leirtakon kiviil akkor kévetkezik be, ha egy gaz-
dasdgot éro sokk a rendszer egészére szimultan médon van negativ hatassal.

Egy rendszerkockazati eseményt erésnek neveziink, ha a tovagytrizé ha-
tasok miatt olyan bankokat is fizetésképtelenné tesz, amelyek egyébként szol-
vensek. Ez a folyamat igen silyossa valhat, és igynevezett rendszervalsdgot
okozhat, amely tulajdonképpen olyan fert6zés, amely megbénitja az egyébként
jél miikodé rendszert.?

A fenti fogalmak ismeretében a rendszerkockazatot a sziik értelemben
vett és erds rendszerkockazati események el6fordulasanak lehetoségeként de-
finidljuk.® Mé4s megfogalmazdsban, a rendszerkockdzat egy olyan esemény

2A devizahitelek probléméja példaul a magyar gazdasig szdmdra egyértelmiien rend-
szerkockdzatot jelent, és ennek tobb hullAmban jelentkezé dridsi veszteségei a bankrend-
szeren, az anyabankokon keresztiil az egész régiora kihathatnak. A devizahitelek rend-
szerkockdzatardl, jellemzbirdl és lehetséges kezelésérdl 1asd részletesen Berlinger — Walter
(2013) és Berlinger — Walter (2014).

3Egy masik lehetSség a legrosszabb néhény szdzaléknyi esetben bekovetkezd atlagos
veszteség kiszdmitdsa, ezt dltaldnos portfélidkra Agoston (2010) alkalmazza.
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bekovetkezésének lehetosége, amely nem csupan egy adott intézményt érint,
hanem kérositja a teljes pénziigyi rendszert (akarcsak a Zigrand (2014) altal
formalizélt definiciéban).

Egy sziikebb értelemben vett rendszerkockazati eseménynek két f6 Ossze-
tevéje van: a sokk és a fert6zési mechanizmus. Sokk alatt olyan exogén hatdst
értiink, amely lehet egyedi vagy rendszerszintii. Az egyedi sokk a rendszer
egyetlen elemére hat, és a rendszerkockazat kizarolag a fert6zési mechanizmu-
son keresztill jelentkezik. A rendszerszintii sokk olyan exogén tényezd, amely
a rendszer t6bb (esetleg minden egyes) elemét érinti, és igy a fert6zés hatdsa
kevésbé kiiloniil el a sokkhatasoktél. Minthogy alapvetGen a fertézés altal
okozott rendszerkockazati veszteséget kivanjuk modellezni, igy elsésorban az
egyedi sokkokra fogunk koncentralni.

A fert6zés modellezése sordan nem téveszthetjiik szem el6l, hogy milyen
kapcsolatrendszer jellemzi a rendszert leiré halézatot. Tehat a sziikebb érte-
lemben vett rendszerkockazatot halézatokkal, halézatok dinamikus tulajdon-
sdgainak leirdsaval tudjuk modellezni. A kovetkezékben attekintiink néhany
pénziigyi fert6zési modellt, majd ezeket szintetizalva felépitjiik azt a keretet,
amelyben a rendszerkockazati veszteség mérését értelmezni tudjuk.

3 A pénziigyi fert6zés csatornai

Az eddigiekben igen altaldnosan beszéltiink a rendszerkockazatrdl, azon beliil
is a pénziigyi rendszer fertézésérél. Ahhoz, hogy ezt a jelenséget jobban
megértsiik, meg kell ismerniink azokat a csatorndkat, amelyeken keresztiil a
rendszert éro sokkok tovabbterjednek a hélézaton belil. Freixas és Rochet
(2008) négytéle fertézési csatornat kiilonboztet meg: a befektetdi varakozasok
valtozasat, az atutalasi rendszerek miikodését, a banki OTC derivativ iigyle-
teket és a bankkozi piacot.

Az els6 esetben a hirtelen megvaltozé befektetéi varakozasok bankroha-
mokat valthatnak ki, amelyek részleges tartalékolasu bankrendszer esetén
silyos veszteséget okoznak a bankoknak (ha nem sikeriil megéllitani a ro-
hamot id6ben, akkor a bankok csédbe is mennek). Ezt a jelenséget irja le
tobbek koézott Jacklin - Bhattacharya (1988), illetve Chari et al. (1988).
Ezen modellek kézponti gondolata, hogy egy sokk megvaltoztatja a hosszu
tavon befektetok megtérilési varakozasait, amely arra készteti Oket, hogy
a lejarat el6tt visszavaltsdk a befektetésiiket. Ahogy ez a jelenség terjed, a
bankok fizetésképtelenné valnak. Ez tovabb rontja a befekteték varakozasait,
tovabbi likvidalasokat, illetve végiil bankcs6dot eredményezve.

A maésik harom fertézési csatorna a bankokat mint egy halézat részeit
tekinti. Az dtutaldsi rendszereken alapulé modellek esetén a pénziigyi szektor
szerepl6i kizarolag az iigyfeleken keresztiil dllnak kapcsolatban. Itt a fert6zést
az okozza, hogy nem megfelel6 tartalékolds esetén a bank nem tudja teljesiteni
ugyfele atutalasi megbizasait. Ezzel az dtutalast fogadd bankndl veszteséget
okoz, aminek a tartalékai csOkkennek, és igy 0 is fizetésképtelenné valhat.
Ezt a jelenséget irja le Freixas és Parigi (1998), kiemelve, hogy ez a probléma
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csak netté elszamoldasi rendszer esetén lehetséges, azaz, amennyiben a bankok
kozvetlenill, egymds kozott hajtjak végre a tranzakcidkat. A szerzék egyik
{6 eredménye, hogy a brutté elszamolasi rendszerek lényegében felszamoljdk
az atutaldsi tranzakciékbdl adodd rendszerkockazatot, hiszen a fertézés nem
terjed tovabb, mert a kézpont kotelezi a tartalékok feltoltésére a bankokat,
és dtmeneti zavar esetén helytall a nemfizetd bank kételezettségeiért.?

A brutté elszdmolési rendszer tovabbi héitranya, hogy hatékonysagvesz-
teséget okoz (hiszen a tartalékot a bankok nem tudjak tovabb hitelezni, il-
letve befektetni), igy &tvéltas jelentkezik a rendszerkockézat és a hatékonysdg
kozott. Ugyanez az érvelés alkalmazhaté a harmadik, derivativ tigyleteken
alapulo fert6zési csatorna esetén, ha netté rendszernek megfeleltetjiik az OTC
igyleteket, ahol nincs eldirt tokekovetelmény, a brutté rendszer pedig a tézs-
dei kereskedés letéti kovetelménnyel.

A negyedik (és jelen munkank szempontjabdl legérdekesebb) fertézési csa-
torna a bankkoézi pénzpiac 1étébol eredezteti a rendszerkockézati eseménye-
ket.> Ez az eset alapvetéen abban kiilonbozik az el6z6 kett6tdl, hogy a
bankok kozotti kapesolat itt kozvetlen: a tranzakcidk nem az tigyfelek meg-
bizasabdl jonnek 1étre, hanem — altalaban kényszer hatasara — a bankok mas
bankndl elhelyezett sajat betéteiket likvidéljak. A leggyakoribb kényszer a
likviditasi sokk, amely alatt itt azt értjiik, hogy hirtelen megnovekszik azon
igyfelek szama, akik szeretnék kivenni a pénziiket a bankbdl. Ez nem je-
lent problémat, ha elegend6 tartalékkal rendelkeznek a bankok. Ha azon-
ban egy szereplénél tul nagy likviditasi igény keletkezik, akkor ennek csak
a mas bankoknal elhelyezett betétjének felmondasaval illetve csokkentésével
tud eleget tenni. Ez viszont a tobbi bank azonnal felhasznalhaté eszkozeinek
allomédnyat csokkenti. Igy azonban lehetséges, hogy lesz olyan bank, amely
eredetileg likvid volt, de a lecsokkent eszkozallomannyal mar nem az. Vagyis
neki is sziiksége lesz a bankkozi betéteire. Ezt az érvelést folytatva a pénziigyi
fert6zés igen komoly karokat tud okozni a pénziigyi rendszerben.

A fenti negyedik fert6zési csatorna, azaz a bankkdzi pénzpiacok rend-
szerkockazatot jelenté hatdsa a szakmai vizsgalatok kozéppontjaba keriilt az
utébbi években. Ennek oka, hogy a 2007-ben az Egyestilt Allamokban kitért,
majd az egész vilagra tovabbgylrlizo pénziigyi valsig egyik legfontosabb
tanulsdga, hogy a pénziigyi rendszer szerkezete nem semleges a gazdasig
miikodése szempontjabdl. Vagyis a bankkozi kapcsolatokat leiré héldézatnak
van pénziigyi stabilitdsi, és ezen keresztiil redlgazdaséagi jelentGsége.

A szakirodalomban az altalunk megismert irdsok tobbsége Allen és Gale
2000-ben megjelent cikkét tekinti mérfoldkének, amelyben a szerzék érdemben
vizsgaljak a pénziigyi kozvetitorendszerek struktirajanak pénziigyi stabilitas-
ra gyakorolt hatdsdt. A szerz6k egy Diamond-Dybvig (1983) modellkeretben
vizsgaljak a fertozéseket, amelyek gy kovetkeznek be, hogy az egyik banknal

4Ilyen rendszer példdul Magyarorszagon a Magyar Nemzeti Bank &ltal iizemeltetett
Valés Idejii Brutté Elszamoldsi Rendszer, azaz a VIBER, itt azonban rendszerszint{ lik-
viditdsi vélsdg elképzelhets (Lubldy - Tanai (2008).

5A magyar bankkézi piac rendszerkockdzati vonatkozasait Lubléy (2005) és Berlinger
et al. (2011) vizsgélta.
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egy kis mértéki tobblet likviditasigény 1ép fel, amelynek més banknal elhe-
lyezett betéteibdl tud eleget tenni a széban forgd bank. A cikkben ismer-
tetett modellbél tobb olyan kovetkeztetés is levonhatd, amelyek a kés6bbi
vizsgalatoknak is alapjat képezik. Ezek koziil a legfontosabb, hogy a fert6zés
tovabbterjedése erdteljesen fiigeg a bankrendszert leird halézattdl. A szerzok
tobbféle esetet vizsgalnak, és megmutatjak, hogy egy adott likviditasi sokk
egy kevésbé Gsszekotott rendszert (ahol minden bank csak egyetlen méasikndl
helyez el betétet) Osszeomlaszt, mig a szorosabban Gsszefonédott bankok
(példaul, ha minden bank minden bankkal egyszerre hitelez6i és addsi kap-
csolatban van) tilélik a krizist.

Az utébbi mésfél-két évtizedben ezt a jelenséget szamos szerzd vizsgalta,
illetve finomitotta az eredményeket. Elliott et al. (2014) megmutatja, hogy
az integracios és diverzifikdcios hatds nem monoton. Vannak ugyanis esetek,
amikor az integracié csokkenti a — cikkben csédvaldszintiségként definialt —
rendszerkockazatot, de egy bizonyos mérték folott mar inkabb karos az integ-
raci6. Ugyanerre az eredményre jut Acemoglu et al. (2013), vagyis a szoro-
san Osszekapcsolt hélézat egyes esetekben hatranyos lehet. Az § eredményeik
szerint a nagy sokkok esetén az a legjobb, ha kisebb, szepardlt csoportokban
vannak a bankok, mert ekkor az egy bankot bedontd likviditasi sokk nem tud
tovabbterjedni.

Acharyaet al. (2012) alapjan a rendszerkockazatot a krizis idején létrejove
alultokésitettség mértékével tudjuk kozeliteni. Ezt a méroszamot jol elérejelzi
a bankok tékeattétele, és a krizishelyzetben bekovetkezd veszteségek dtlagos
mértéke. Cohen-Cole et al. (2013) egy olyan, Cournot-jellegii mikro6konémiai
modellt mutat be, amelyben a rendszerkockazat tulajdonképpen a kezdeti
sokk multiplikdtora. Glasserman — Young (2015) a rendszerkockdzatot egy
dgynevezett fertézési index-szel jellemzi, amely tulajdonképpen az egyes in-
tézmények csodjének rendszerre gyakorolt hatdsat méri. Ez az index els6-
sorban a bankok méretétdl, tékeattététdl (kockdzatossagatol), és a rendszert
lefré hélézattdl figg.

A rendszerkockdzat tulajdonsdgainak vizsgalata mellett annak egyes in-
tézményekre torténd allokédcidja is fontos szerepet jatszik a szakirodalom-
ban. Ebben a témédban Bluhm et al. (2013) és Drehmann - Tarashev (2013)
irésai ij eredményt képviselnek. A két cikkben kézos, hogy mindkettében a
kooperativ jatékelméletbol ismert Shapley-értéket hasznaljak fel a rendszer-
kockazat elosztdsara.’ A kiilonbség alapvetéen a rendszer lefrasdban van:
mig Drehman és Tarashev exogén bankrendszert feltételezve elsGsorban a
Shapley-érték tulajdonsagait vizsgdlja, addig Bluhm és szerzétarsai a bank-
rendszerek létrejottét endogén maédon, optimalizaciobdl kiindulva irjak le, és
a rendszerek kialakuldsara fokuszalnak.”

Mint a fentiekbdl lathatd, a szakirodalomban szdmos tton folyik a rend-

6 A Shapley-értékrdl és annak kockazatelosztasban jatszott szerepérél bévebben a Cséka
— Pintér (2014) cikkben lehet olvasni.

"Tovabbi kutatési irdny lehet megvizsgalni Bayer (2012) médszerét arra, hogy a bankok
hogyan valtoztassanak a kapcsolataikon, hany 1épést tervezzenek elére.
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szerkockazat vizsgalata. Jelen cikklinkben egy olyan modellt adunk meg, ami-
nek a segitségével a bankrendszer kapcsolédéasaitdl fliggd rendszerkockazati
mértéket kaphatunk az egyes intézmények szintjén. Mindezt ugy, hogy a
fent emlitett szakirodalmi eredményeket szintetizaljuk, kiilonosképpen épitve
Allen — Gale (2000) modelljére.

4 A stilizalt pénziigyi rendszer

4.1 Egy bank miikodése

El6szor tekintsik azt az esetet, amikor egyetlen bankunk van. Ez termé-
szetesen még nem igazi rendszer, azonban fontos megérteni, hogy az egyes
bankok hogyan miikédnek. A bankot a mérlegével jellemezziik, amely megle-
hetOsen egyszerii: kétféle forrasa van, sajat toke és idegen forrasok. Tegyiik
fel, hogy ez utébbi kizardlag egyforma bankbetétekbol all. Sajat toke alatt a
bank jegyzett tékéjét értjiik, illetve beleértjiilk azokat a tartalékokat, ame-
lyeket tobbek kozott a likviditdsi kockazatok ellen képzett az intézmény.
Normal miikodési koriilmények kozott a pénzfelvét és az tGjabb betétek el-
helyezése egyensilyban van, igy az idegen forrasok mennyiségét allandonak
tekinthetjiik. A modellben homogén (azonos mérlegfédsszegii és preferencidji)
bankokat tekintiink, és az egyszeriiség kedvéért mérlegfGosszegiiket 1-re nor-
maljuk. Ekkor a bank sajat tokéje legyen 6, a betétallomany nagysaga pedig
1 — 6. Tegyiik fel tovabba, hogy a bank a forrasait egyetlen, kockazatos esz-
kozbe fekteti be, jeloljiik ennek ex ante értékét z°-lal. Természetesen 20 = 1,
hiszen a mérlegazonossagbdl adéddéan a bank eszkozeinek értéke annyi, mint
forrasainak értéke. Ezek alapjan a bankmérleg séméaja az aldbbiak szerint
abréazolhato:

Eszko6zok Forrasok
Befektetés | Sajat téke
(=0) ©)
Betétek
(1-0)

1. tabldzat. Banki mérleg

A befektetett eszkoz ex post értéke a konstans ex ante érték és egy nulla
varhaté értéki véletlen sokk Gsszege, azaz maga is egy valdszintliségi valtozo.
Ezt a valdszintiiségi valtozot jeloljuk Z-vel, eloszlasfiggvényét pedig F-vel.
A Z valtozordl egyelére csupan annyit kotiink ki, hogy véges szérdsi legyen,
illetve a fenti lefrasbdl kovetkezik, hogy E(Z) = 1. A befektetés kockdzatat
ennek a valtozonak a szdérasaként definialjuk.

Mivel a rendszerkockazatot szeretnénk elemezni, sziikséges bevezetni a
cs6d fogalmét. A bank csédben van, ha nem tudja kifizetni a betéteseit, azaz
Z < (1-0). Ezek alapjan a bank csédvaldszintisége P(Z < 1—0) = F,(1-96).

Ahhoz, hogy a cs6deseményt értelmezni tudjuk, sziikség van arra is, hogy
megmondjuk, mi térténik, ha bekovetkezik a cséd. Ekkor likvidéaljak a bank
eszkoOzét, és a maradékot szétosztjak a betétesek kozott (a bank tulajdonosai
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nem kapnak semennyit). Feltessziik, hogy a szétosztds ardnyosan torténik (ez
azonban nem befolydsolja a modell miikddését).

4.2 A bankrendszer felépiilése, jellemzo6i

Tegyiik fel, hogy Osszesen n darab homogén bank van a pénziigyi rendszer-
ben. Kezdetben mindegyik kiilonalld, és a 4.1 részben leirtaknak megfelelGen
viselkedik, azzal a megszoritassal, hogy az egyes intézmények eszkozvalasztasa
exogén modon adott, azaz nem modellezziik a bankok bankrendszeren kiviuli
befektetési dontését. Feltessziik tovabba, hogy a bankok forrdsoldala nem
kiilonbozik, illetve az eszkozoldalukat jellemz6 Z; valdszintiségi valtozok fiig-
getlenek és azonos eloszldsiak (jelen esetben ez azonos szérést is jelent).

A rendszer kialakuldsat az magyardzza, hogy ha tébb intézmény van jelen,
akkor minden egyes szereplének lehetdsége nyilik a kockazatanak mérséklésére
a befektetési eredmény szorédasanak, illetve a csédvaldsziniiségnek a csckken-
tésén keresztill. Méghozza gy, ha diverzifikalja az eszkozoldalat: egyetlen
kockazatos eszkoz helyett megéallapodik néhdany masik bankkal, hogy elcserélik
a befektetéseik ex post értékének egy adott hanyadat (vagyis a bankok lénye-
gében egymads tulajdonosai lesznek). Egy bank csédje esetén a teljes eszkoz-
értéke likviddldsra keriil, vagyis az eredeti befektetés (i bank csédje esetén
Z;) értéke nulldra csokken a bankrendszer szempontjabdl.

Legyen tehat az ¢ bank olyan, amely diverzifikalja eszkozeit. Ekkor 7
eszkozoldala (jeloljik A;-vel) az aldbbiak szerint irhat6 le:

A = Z¢ijzj ;
=1

ahol ¢;; azt mutatja meg, hogy az i bank a j intézmény kockéazatos eszkézébdl
mekkora részt kap, azaz a szerzédés i és j bank kozott ¢;;7; eszkozrol szél.
Ertelemszeriien ¢;; azt mutatja meg, hogy a bank az dltala eredetileg birtokolt
befektetésbdl mekkora hanyadot tart meg, tovdbbd, mivel ¢;;-k ardnyszédmok,
igy 0 < ¢;; < 1. Illetve azt is meg kell jegyezni, hogy azonos tipusi eszkozok
cseréje torténik, igy ex ante Osszességében nem nyer és nem veszit egy-egy
bank a cserével. Ennek feltétele, hogy > 7_, ¢;; = 1 teljesiiljon. Mivel fel-
tettik, hogy azonos tipusu eszk6zokrél van szd, igy ezek ara homogén bankok
esetén nem kiilonbozhet egymastdl, vagyis az intézmények csak egy az egyhez
cserére hajlandok, igy ¢;; = ¢;;, tehat a kapcsolatok szimmetrikusak.

Az igy kialakult portfélickrol tudjuk, hogy a varhaté értékiik megegyezik
a Z;-k vérhaté értékével, variancidjuk (0%(A4;)) viszont kisebb, ugyanis:

B(A) = B(Y 6u2;) = Y B6,2) = Y 6uB(2) = B(Z) Y 6y = B(Z),

o2 (Ai) =0 (Z qbiij) = Z¢§jg2(zi) = *(Z) qufj <o(Z).
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Lathato, hogy azonos varhaté ex post eredményt tudnak elérni a bankok,
kisebb variancia mellett, vagyis ebben az értelemben diverzifikdltak a kocka-
zatukat. Ennél bonyolultabb kérdés, hogy valéban csokkent-e a cs6dkockézat.
Ha az i bank végrehajtotta a diverzifikaciot, akkor a csddvaldszintisége az
alabbi formaban irhaté fel:

P(A;<1-0) = P(Z@jzj <1-6).
j=1
Tehét az a kérdés, hogy igaz-e, illetve milyen feltételek mellett igaz a
P(Y 62 <1-0) < P(Z <1-0)
j=1

egyenlStlenség. A probléma, hogy A; = >0 ¢;Z; eloszldsdrdl altalinos
esetben tul kevés az informdcionk, és a fenti, varhato értékre és varianciara
vonatkozé Osszefiiggésekbdl nem kovetkezik, hogy az egyenlotlenség teljestil
a valészintiségekre. Ezért a tovabbiakban normalis eloszlast és egységnyi
varhato értéket feltételeziink Z; valdszintiségi valtozordl, azaz Z; ~ N(1,0%).8
Ekkor ugyanis a fenti valészintiségek explicit formaban megadhatok, és kony-
nyen Osszehasonlithatok.

P(Zi<1-0)=P <Z"' ;(]2()2") <= i?zg(m) = <%> ’

ahol @ a standard normalis eloszléds eloszlasfiiggvénye. Ugyanigy

o(A;) < 0(Z;)-bél kiévetkezik, hogy

>

azaz
PA;<1-0)<P(Z;<1-0),

tehat azt lathatjuk, hogy normalis eloszlas esetén teljesiil a fenti egyenlotlen-

ség, azaz a csddvaldsziniség csokken.

Az eddigiek alapjén gy tiinhet, hogy az egyes bankok szamara a diverzifi-
kacié kizardlag elonyokkel jar: csokken a befektetésiik varhatd eredményének
szorasa, raadasul csokken az egyéni csddvaldsziniiség is. Egyetlen hatranya
van egyéni szinten a diverzifikdciénak: ha az egyik intézmény csédbe megy,
akkor a tobbi, vele kapcsolatban allo intézmény szintén elvesziti a befek-
tetéseinek egy részét. Ez a hatds a teljes pénziigyi rendszerben jelentGsen
feler6sodhet. Egy intézmény csédje tovabbgytirizhet oly médon, hogy a vele
kapcsolatban all6 bankok ex post eszkozértékét is lecsokkenti, és tovabbi
bankokat donthet be, vagyis egy tipikus pénziigyi fertozés alakulhat ki a
modellben. Nézziik meg ezt a jelenséget részletesebben.

8Valasszuk normalis eloszlds esetén olyan kicsire a szérast, hogy annak a valészintisége,
hogy egy eszkdz értéke nullanal kisebb legyen, gyakorlatilag elhanyagolhatd.
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4.3 A fertozés hatisa a modellben

Tegyiik fel, hogy egy adott pillanatban a bankrendszerben pontosan egy bank
megy csédbe, azaz i bank eszkozeinek értéke, A; = >0 ¢i; Z; < 1 —0, mig
VI # i bankra Ay = Y7 ¢;Z; > 1 — 0. Ekkor az i bank befektetését
likvidélni kell. A korabbi feltételezésekbdl kovetkezik, hogy a bankrendszer
tobbi bankja elvesziti ¢;;Z; részét az eszkozei értékének. Ha ekkor létezik
olyan [ bank, amelyre 4, = 7', ¢1;Z; > 1 — 0, viszont Y, ¢;Z; <
1 — 0, akkor a fert6zés tovabbterjed, és egy tovabbi bank is csédbe jut annak
kovetkeztében, hogy az elsé bank csédbe jutott. Ekkor az [ bank eszkozeit
is likvidaljak, és igy a bankrendszer tovabbi veszteséget szenved el, amely
tovabbi cs6dokhoz vezethet.

A rendszer miikodésébél latszik, hogy azon bankok, amelyek nem kapcso-
lédnak kozvetleniil egy csédbe kertilt intézményhez, azaz amelyekre ¢;; = 0,
az elsé koros hatdsokbdl kimaradnak. Azonban a fert6zés tovabbterjedése mi-
att kozvetetten az 6 cs6dvaldszintiségiikre is hatdssal lehet a beddlés. Vagyis a
modellben megjelenik a bankrendszer Gsszekapcsoltsaganak kettds, atvaltas
jellegli hatdsa: egyrészt csokkenti az egyedi csédkockazatot, masrészt egy
intézmény csodje esetén a fert6zés miatt sokkal nagyobb veszteségek jelent-
kezhetnek a rendszerben.

Nézzik meg, mi torténik az eszkozok varhato értékével, amennyiben az
egyik intézmény cs6édbe megy. Ennek az eseménynek a hatésa kétféleképpen
jelentkezik. Egyrészt egy intézmény csédje esetén a vele kapcsolatban 1évo
bankok eszkozallomanyanak egy része elveszik. Masrészt megné a valdszini-
sége, hogy cs6dbe megy egy egyébként fizetéképes intézmény. Legyen D; az
az esemény, amikor j bank csédbe megy, azaz

D; = {Zqﬁjizi < 1—9} .
=1

Ekkor ¢ bank eszkézallomanyanak varhaté értékét az alabbi forméban tudjuk
megadni:

E(A; | D;) = (1 - P(D; | D)) <Z¢LzZzID>+P(DiIDj)-0

ahol P(D; | D) annak a valdszintisége, hogy i bank is csédbe megy, amennyi-
ben j csédbe ment. Természetesen ez a valdszintiség fligg a Z; valdsziniiségi
valtozok értékeitdl, illetve a rendszer 6sszekapcsoltsdgat mutatd ¢;; értékek-
tol, méghozza az aldbbiak szerint:

P(D; | D;) <{Z¢lel | Z, _o}<1— >:P<Z¢“Zl§1—6>.

15
Tovabbra is fennall a normalis eloszlas feltételezése, azaz az utdbbi valdszi-
niséget explicit médon ki tudjuk szamolni:

P<Z,¢“Zl < 1-0) :@(ﬁﬁm@) :

I#j
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Az eszkozallomany varhaté értéke hasonléképpen szamolhaté:

E<Z¢“Zl | Dj> —

=1

= E(Z $aZi| Z; = 0) = E(Z qmzl) =Y GaE(Z) = du
=1

I#j I#j l#j
ahol az utols6 lépésben felhasznaltuk, hogy minden eszkéz varhatéd értéke
egységnyi. A szamitds eredménye megfelel az intuiciénak: ha az egyik intéz-
mény csOdbe megy, akkor az 6 befektetése elveszik a teljes rendszer szamara,
mig a tobbi befektetés eredményének alakuldsat a cs6d nem befolyasolja.

5 A rendszerkockazatbol adodo veszteség

Az eddigiek alapjan meg tudjuk hatdrozni, hogy a rendszerkockézatbél adédé
veszteség mennyivel terheli meg az egyes intézményeket. Tehdat a rendszer-
kockazatbdl adédd veszteséget tgy definidljuk, mint az egyes intézmények
varhaté eredményének csckkenését annak kovetkeztében, hogy egy bank cs6d-
be megy.

1. definicié. Egy intézmény rendszerkockdzatbol adodo vesztesége a vdrhato
eredményének csokkenése annak kovetkeztében, hogy egy rendszerbeli bank
csédbe megy (Systemic Loss, jeldlése SL; az i intézmény esetén), azaz
n
SLi =Y (E(A;) — E(A; | D;)) - P(D;) .
j=1

A fenti definiciéval kapcsolatban két megjegyzést érdemes tenni. Egyrészt
a feltevésekbél kovetkezik, hogy E(A;) = 1. Tgy a fenti kifejezés a E(A; | D;)
véarhaté értéktél és a P(D;) valdszintiségtol, és ezeken keresztiil ¢;; értékektl
fligg. Ez azt jelenti, hogy a felvazolt modellkeretben szdmos kiilonb6zé
rendszerre szamolhaté a rendszerkockazatbdl adddo veszteség. Masrészt a
rendszerkockdzatbdl adédé veszteség altaldnos esetben (tébb banki csédot
megengedve) analitikusan még normélis eloszlds esetén is nehezen szamolhatd.
Azonban amennyiben feltessziik, hogy pontosan egy bank mehet csédbe, ugy
a rendszerkockazati veszteségre zart formula adhaté.

2. tétel. Tegyiik fel, hogy

(a) a bankrendszer n darab, homogén bankbdl dll, melyek mérlegféisszege
ex ante eqységnyi,

(b) a befektetések ex post értékei (Z;, i =1,2,...,n) fliggetlen valdszindségi
valtozok, egqységnyi varhato értékkel és o szordssal,

(c) legfeljebb egy bank megy csédbe a rendszerben.

Ekkor az i bank rendszerkockdzatbol adodo vesztesége

SLi=Y_6i;P(D;) .
j=1
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Bizonyitds. Kiindulva SL; definiciéjabdl, és felhasznélva, hogy E(A4;) = 1,
azt kapjuk, hogy

n

SLi=Y (1-E(A; | D;))P(D;).
j=1
Ebbe a korabban megismert értékeket behelyettesitve:

n

> (1—E(A; | Dy)P(D;) =

:§(1_[(1_ (D; | D)) (Z(MZMD)D( i) -

Felhasznalva, hogy feltevésiink szerint csupan egy bank megy csddbe, azaz
P(D; | Dj) = 0, illetve behelyettesitve a E(3)_; ¢uZi | Dj) = 321, du
Osszefiiggést, azt kapjuk, hogy

SL; = i(l — Z¢il)P(Dj) = i@jP(Dj) ;

=
ahol az utolsé 1épésben felhaszndltuk, hogy >, ¢u = 1. ]

Az eredmény azt tiikrozi, amit vartunk: az intézmény rendszerkockdzatbdl
addédo veszteségét ugy irhatjuk le, hogy tekintjiik az Osszes olyan esetet,
amelyben egy bank csédbe megy. FEzekben az esetekben a i bank elvesziti
eszkozoldaldnak azon részét, amelyeket a cs6dbe ment bankkal cserélt el. A
tétel egyenes kovetkezményeként adodik a képlet SL;-re normalis eloszlasu
eszkozértéket feltételezve.

3. kovetkezmény. Tegyiik fel, hogy a 2. tétel feltételezései érvényesek,
tovabbd, hogy Z;, i =1,2,...,n vdltozok eloszldsa normdlis. FEkkor

0
SL; = ij —_~n .~
Z¢ < (> 1¢JzZz)>

Bizonyitds. FEl6szor is vegylik észre, hogy amennyiben csak egy bank
(legyen ez j) mehet csédbe, gy P(D;) = P(4; < 1 —0). Erre azonban
korabban kaptunk egy zart formulat normalis eloszlds esetén:

p(Aj<1—9>=‘I’<Wﬁmzo> |

Behelyettesitve ezt a 2. tétel eredményeként kapott képletbe a kivant formula
adédik. 0O

Az igy levezetett mérészamot alapvetéen haromféle paraméter értéke ha-
tarozza meg: az Osszekapcsoltsagot méré ¢ mutatok, az eszkozok szorasa, és
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a sajat téke ardnya, azaz 0. Az aldbbiakban megvizsgdljuk, hogy ez a hdrom
paraméter hogyan befolydsolja a rendszerkockazatbdl addédd veszteséget.

A rendszer Osszekapcsoléddsanak hatdsa kettds. Egyrészt, ha 1étrejonnek
kapcsolédésok a bankrendszerben, akkor a diverzifikacids hatds miatt csokken
az egyes bankok cs6dvaldsziniisége. Masrészt megjelenik a fert6zésbol fakadd
hatds: az egyes bankok eszkozeinek varhaté értékét csokkenti az a tény, hogy
a tobbi, vele kapcsolatban 4ll6 bank csédbe mehet. (Tulajdonképpen az
Elliott et al. (2014) szerzdi is hasonlé gondolatmenet szerint jutnak el arra
a kovetkeztetésre, hogy a rendszer Gsszekapcsolédasa és a rendszerkockazat
kozotti kapesolat nem monoton. )

A bankrendszer dsszekapcsoltsdganak mértékét a kordbban definidlt ¢,;,
i # j értékekkel tudjuk jellemezni, vagyis ¢;; valtozdsat értelmezhetjiik gy,
mint a rendszerbeli kapcsolat erésségének valtozasat. Tehat azt keressiik,
hogyan hat ¢;; valtozdsa SL;-re. Természetesen, észben kell tartanunk, hogy
¢i; egyediil nem véltozhat, ugyanis a Y7, ¢;; = 1 egyenléségnek mindig
teljesiilnie kell. Ezt a problémat példaul dgy kezelhetjiik, hogy feltessziik,
hogy ¢;; véltozdsa nincs hatdssal ¢;;, I # 4, j értékekre, csupan ¢;;-re. Ekkor
a keresett kifejezés a

dSL;  dSLi 0SL;
dpi; — O0¢ij  Odi;

forméban irhaté fel.

Az eredménybél latszik, hogy amennyiben ¢;; megvaltozik, akkor két,
jellegében azonos, de ellentétes eléjelil hatas érinti a rendszerkockazatot. Az
egyik egyfajta kozvetlen hatds, a mésik pedig egy kozvetett hatds, ami azon
keresztiil éri a bankot, hogy csckken a sajat befektetésének részesedése az
Osszes eszkozallomanyan beliil. Mivel a fenti kifejezés kiszamitasa analitiku-
san igen bonyolult, igy most erre nem toreksziink. Egy példan keresztiil
azonban szemléltetjiik, hogy ¢;; valtozdsa hogyan hat a rendszerkockazat
mértékére.

Tegytk fel, hogy csak két bankbdl all a bankrendszeriink. Mindkét in-
tézménynek olyan befektetése van, amelynek a szérdsa 0,1, azaz o(Z1) =
0(Zs) = 0,1. Tovébbé tudjuk, hogy a kozos 0 értéke 0,2. Ezekkel a pa-
ramétervalasztasokkal biztosithatjuk, hogy a csddvaldszinliség nem lesz el-
hanyagolhaté, barmilyen Gsszekapcsolddast is néztink. Tovabba, a viszonylag
kis szoras miatt annak a valdszinlisége, hogy az egyes befektetések értéke
negativba forduljon, kozel nulla. Ezt a rendszert a ¢12 szdmos értéke mellett
megvizsgaljuk: felosztjuk 100 egyenld részre a [0, 1] intervallumot, majd min-
den osztopontot ¢15 egy-egy lehetséges értékének tekintve kiszamoljuk az SIL
értékeit. (Ertelemszer{ien, ebben a teljesen szimmetrikus helyzetben ezek
meg fognak egyezni az SLy értékekkel.) A szdmitdsokat nem részletezziik,
azonban az eredményként kapott 1. dbra tanulsagos lehet.
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1. dbra. Az 1. bank rendszerkockazatbdl ad6dé vesztesége
¢12 kiilonbozd értékei mellett

Az abrardl lathatd, hogy a rendszerkockazatbdl adddéd veszteség és az
Osszekapcsoldédas kozott nem monoton a kapcesolat: amennyiben ugyanis az
6sszekapcsolédas foka kisebb (azaz jelen esetben ¢;; < ¢;;), akkor a bankkdzi
hélézat diverzifikalé hatasa dominal, és igy a kapcsolatok erésodésével csokken
a rendszerkockazatbdl adédo veszteség. Ha viszont a bankok kozotti kapcso-
lat szoros, akkor a fertézés jelensége miatt a tovabbi kapcsolédas instabilabbd
teszi a rendszert, novelve a varhaté veszteséget.

A példa egyszerii szerkezete segit minket abban, hogy pontosan megnevez-
ziik a kockézati forrdasokat. A csokkend szakaszon az els6 bank rendszerkoc-
kazati vesztesége dontoen abbdl szarmazik, hogy 6 sajat maga cs6dbe mehet,
és ekkor elvesziti a befektetését. A névekvd szakaszon a 6 kockazati forras az
els6é bank szédmaéra a masodik bank csédje. A nagy részesedés miatt ugyanis
az els6 bank eredményének nagy részét elvesziti, amennyiben a méasodik bank
csodbe jut.

A kovetkezd 1épés az, hogy megvizsgaljuk, hogyan hat az eszkézok koc-
kazatossaganak véltozasa. Minthogy a befektetett eszkozok kockazatat fel-
tételezésiink szerint azok szorasa jelenti, tulajdonképpen azt vizsgaljuk, mi
torténik SL;-vel egy tetszbleges j bank eszkozeinek szorasnévekedése esetén.
Vagyis keressiik SL; derivaltjat az j eszkoz szorasa szerint:

0 15

dSL n 9
' ~¢2.20(2;) .
Z¢ l < Zk 1 ¢lka)> (Zl]:/:l ¢l2k02(Zk))3/2 2¢lJ U( J)

A kapott formuldbdl lathaté, hogy tetszéleges paraméterértékek mellett min-
den o(Z;)-re pozitiv, vagyis a széras névekedésével a rendszerkockazatbol
adodo veszteség novekszik. Ez abbdl fakad, hogy amennyiben egy intézmény
befektetésének kockazata no, akkor emelkedik a csédvaldszintisége is.

Az utolsé vizsgdlandd paraméter a sajat eszkozok ardnya, ennek hatdsat
a M kifejezés adja meg:

dSL —0 1
- % o n n .
Z¢z ( (k=1 ¢lka)> o (X her P Zk)
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A kapott formulabdl kénnyen lathaté az intuicié dltal is aldtamasztott ered-
mény, hogy minél t6bb a bank sajat tékéje, annal kisebb a rendszerkockazat-
bol adédo vesztesége. Ennek hatterében az all, hogy a nagyobb sajat téke
csokkenti a cs6dvaldszintiséget, ami kozvetleniil hat a rendszerkockazatbol
add6dé veszteségre.

6 Osszegzés

A cikkben a pénziigyi fertézések egyes intézményekre gyakorolt hatdsdt mo-
delleztiik. Célunk az volt, hogy egy mérGszamot adjunk arra nézve, hogy
mekkora varhatd veszteség éri az egyes intézményeket egy rendszerkockazati
esemény bekovetkezése esetén. A modellezés soran figyelembe vettiik, hogy
amennyiben rendszerkockazattal foglalkozunk, igy a rendszert leiré hélézat
definidlasa elengedhetetlen.

Ezeket szem el6tt tartva alkottunk meg egy rendszerkockazati modellt,
amely megragadja a pénziigyi fertézési jelenségek egyes tulajdonsagait. A
modellbdl megfelel6 megszoritasokkal kozvetleniil kovetkezik egy mérdszam,
amely egyes intézményekre lebontva megadja az adott intézmény rendszer-
kockazatbdl adodd veszteségét.

Megvizsgéalva a rendszerkockazatbol adodé veszteség tulajdonsigait, a leg-
fontosabb kovetkeztetés, amit levonhatunk, hogy a rendszer 6sszekapcsoltsaga
és a rendszerkockazatbol adédd veszteség kozott nem monoton a kapcsolat.
Ha rogzitiink egy rendszert, és csupan egyetlen kapcsolédast valtoztatunk
rajta, akkor kett6s hatast lathatunk. Egyrészt megfelelo feltételek mellett
gyenge kapcsolddas esetén a diverzifikdcids hatds a domindns (azaz, ahogy
er6sodik a kapcsolat, ugy csokken az egyes intézmények kockédzata). Mésrészt
amikor mar eleve szorosan egyiittmiikodnek a bankok, akkor a kapcsolatok
tovabbi erdsitése a fertézés megnovekedett esélyének kovetkeztében noveli
a rendszerkockdzatot. Azaz tulajdonképpen kétféle hatdst azonositottunk,
amelyek ellentétes irdnyba hatnak: a diverzifikdciot és a fertozést.

A modellel kapcsolatos tovabbi kutatdsnak alapvetden két irdnyét 1atjuk.
Egyrészt, habar a témaval foglalkoz6 szakcikkekben gyakori feltételezés a
bankrendszer homogenitdsa (tobbek kozott ezzel a feltételezéssel él Acemoglu
et al. (2013), Cohen-Cole et al. (2013) a kordbban ismertetett cikkek koziil), a
gyakorlati alkalmazast nehézkessé teszi. Altalénosségban nem igaz, hogy egy
adott orszag bankrendszere hasonlé méretii (mérlegf6osszegli) intézményekbol
all, melyek raaddsul hasonlé tipusi eszkézokbe fektetnek be. Ennek a felté-
telezésnek a feloldasa igy tovabbi vizsgalodas targyat képezheti. Masrészt
er0s megszoritas az eszkozokre vonatkozdan a fiiggetlenség, illetve a normalis
eloszlas feltételezése. Ennek feloldasa koncepciondlisan lehetséges, a kovet-
keztetések iranyat nem valtoztatnd meg, igy ez alapvetéen egy technikai
tovabbfejlesztése lehet a modellnek annak érdekében, hogy pontosabban leirja
a valésagot.

Osszességében azonban azt mondhatjuk, hogy a modell f6bb kévetkezte-
tései (azaz a rendszerkockézatbdl adédo veszteség tulajdonsigai) nem elsésor-



Az dsszekapcsoltsag hatdsa a rendszerkockdzatra. . . 15

ban a feltevésekbdl kovetkeznek. fgy, ha nem is lehet pontosan szamszerisiteni
a kockédzatot a modell alapjn, az egyes paraméterek (kockdzatossdg, Ossze-
kapcsoltsdg) szdmszertisithet8k, és ezen értékek idobeli alakuldsa — figyelembe
véve a modell eredményeit — képet adhat a dontéshozdknak a rendszerkocka-
zati veszteség alakuldsardl.
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THE EFFECT OF INTERCONNECTEDNESS IN A HOMOGENEOUS
BANKING SYSTEM

The most fundamental form of systemic risk in modern financial networks is con-
tagion. In this article we describe a homogeneous banking system (banks with
identical preferences and the same size of total assets) with interconnectedness:
banks own shares in each others’ assets. Using these simplifications we derive an
analytically tractable indicator for systemic risk based on the expected loss of banks
in case of a default in the system. Analyzing this indicator we find that increasing
the volatility of the assets and decreasing the level of equity both raises expected
loss. Furthermore, interconnectedness in the system has an ambiguous effect. On
the one hand it increases the diversification effect because banks can cover losses
by holding assets of other banks. On the other hand if the connection is strong at
the beginning, increasing it further induces additional expected loss by raising the
probability of contagion.

Keywords: systemic risk, interbank market, financial contagion, game theory.
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A MONETARIS MAKROGAZDASAGI ,
FUNDAMENTUMOK SZEREPE NEHANY OECD ORSZAG
DEVIZAARFOLYAMANAK HOSSZU TAVU
MEGHATAROZASABAN!

SZABO ANDREA
DFE Gazdasdgtudomdnyi Kar

A nominalis drfolyam és a monetaris makrogazdasdgi fundamentumok kozotti
hosszi tava egyensulyi kapcsolatot a monetaris arfolyammodellek irjék le.
Bar igéretes elméleti modellek, empirikus igazoldsuk nem til meggy6z6. Az
iddsoros technikdk nem hoztdk meg az atiit6 sikert a tesztelés terén. Az iro-
dalomban tébben az adatok hidnya miatti révid idésoroknak tulajdonitottdk
a monetaris arfolyammodellek empirikus tesztelésének kudarcat, mivel igy
az egységgyok és kointegracids teszteknek kicsi az erejiik, hogy elutasitsdk a
nullhipotézist (a kointegracié hidnyat). A kévetkezOkben a szokdsosndl hosz-
szabb idGsorokon, esetenként kozel negyven évet ativeld periddusban vizsgél-
juk meg, hogy a monetaris makrogazdasagi fundamentumoknak milyen sze-
repe van a dan korona, a kanadai dollar és a jen dollararfolyamok hosszu tava
viselkedésének alakitdsaban kointegralt VAR modellel. E mellett 6sszehason-
litasi alapként kozoljiik a forint-eurd arfolyamra vonatkozd eredményeket is.
Az eredmények specifikdciénként és arfolyamonként is eltéréek. A korlat-
lan specifikaciok becslésénél egy esetben sem igazolhaték a monetéris arfo-
lyammodellek feltevései, de a korlatozott specifikacidk esetén — a dan korona
dollararfolyamanak kivételével — elmondhatd, hogy a vizsgalt arfolyamok
hosszi tavi viselkedésének meghatarozasaban a monetaris makrogazdasagi
fundamentumok fontos szerepet jatszanak.

Kulcsszavak: monetaris arfolyammodellek; dan korona, kanadai dollar és
jen dollararfolyamok; forint-eurd arfolyam; empirikus tesztelés; kointegracio;
kointegralt VAR modell. JEL kédok: F31, F41, C32.

1 Bevezetés

A nominélis arfolyamok hosszi tavi viselkedése a monetaris drfolyammodel-
lekkel irhaté le. Mivel ezek hosszu tava egyensilyi modellek, azaz {6 feltevé-
stk, hogy hosszu tavu egyensulyi kapcsolat van a nomindlis arfolyam és az
egyes modellekben szereplé makrogazdasdgi fundamentumok koézott. A mo-
netdris arfolyammodellek kiilonb6z6 fajtai mas-mas makrogazdasigi funda-

INagyon koszénoém témavezetém, Dr. Foldvari Péter ttmutatdsait, illetve koszonom
Dr. Koérosi Gabornak és Dr. Schepp Zoltdnnak az értékes hozzaszdlasait. Koszénom a
két anonim lektor munkgjat. Minden, tanulményban maradt hiba a szerzd felelGssége.
Beérkezett: 2015. mércius 2. E-mail: szabo.andrea@econ.unideb.hu.
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mentumoknak tulajdonitanak meghatarozé szerepet a nomindlis arfolyamok
hosszi tavi viselkedésének meghatarozasaban, de az irodalom tobbnyire a
monetaris modellek redukalt formajat teszteli, tobb-kevesebb sikerrel. Bar
igéretes és a nemzetkozi kozgazdasidgtanban meghatarozo szerepet betoltd el-
méleti modellek, empirikus igazolasuk kevéssé meggy6z6. A hetvenes, nyolc-
vanas években és a kilencvenes évek elsé felében elsésorban sima idésoros
teszteléseket végeztek, tehat az egyes orszagparok bilateralis arfolyamait tesz-
telték. Az eredmények &dltaldban nem mutattak kointegraciét a nomindlis
arfolyam és a makrogazdasigi fundamentumok kozott.

Frankel [1984] a ragadds drak monetaris modelljét tesztelte iddsoros tech-
nikdval, de a becsiilt paraméterei a legtobb esetben nem voltak 6sszhangban
az elméleti modell egyiitthatéival. Ot arfolyamot vizsgdlt meg: a marka, a
font, a frank, a jen és a kanadai dollar dolldrérfolyamait. Meese [1986] sem
tudott kointegraciét kimutatni a nomindlis arfolyam és a fundamentumok
kozott (pénzkindlat, jovedelem) a dolldr-mérka és a dollar-font rfolyamokat
vizsgalva az 1972-t6l 1983-ig tartd periédusban. Széles attekintést ad a
vonatkozé irodalomrél MacDonald és Taylor 1992-es tanulménya. Két cso-
portba sorolja a monetdris drfolyammodelleket tesztel6 irodalmakat: 1) a
két vilaghdboru kozotti idészakot, illetve a lebegtetés kezdetétdl kb. 1978-ig
tarté peridédust vizsgdld tanulményok alkotjdk az egyik csoportot, 2) a masik
csoportba a hetvenes évek végét, nyolcvanas éveket vizsgalé tanulmanyokat
sorolta. A két vildghdbori kozotti idészakban és a hetvenes években a
vizsgalatok tObbnyire aldtdmasztjak a monetdaris arfolyammodelleket, de ez
nem mondhaté el a nyolcvanas évek idGszakdra. Sarantis [1994] font arfolya-
mokat vizsgalt a dollar, a marka, a jen és a frank esetén 1973 és 1990 kozott,
de nem tudott kointegraciét kimutatni az egyes arfolyamok és a megfeleld
fundamentumok kozott. Upudhyaya és Pradhan [2006] hat drfolyamot is
megvizsgalt: a kanadai dollar, a jen, az angol font, a német marka, a fran-
cia frank és az olasz lira dollararfolyamait negyedéves bontdsban 1991 és
1998 kozott. Bar sikertilt kimutatni a kointegraciét a valtozdk kozott, a
hibakorrekciés modell becslésénél mar nem jartak sikerrel, nem taldltak bi-
zonyitékot a monetéaris arfolyammodellek mellett. Szép szdmmal vannak
olyan empirikus kutatasok, melyek az alap monetaris modellt médositjak, il-
letve kiegészitik, és azt tesztelik. Hunter és Ali [2013]-as munkaja egyike azok-
nak a tanulmanyoknak, melyek egyfajta mdédositott monetéris arfolyammo-
dellt tesztelnek. A redlkamat-kiilonbségek modelljét becsiilték meg a dollar-
jen arfolyamra 1980 és 2009 k6zott negyedéves adatokat felhasznédlva. Az alap
monetaris modell nem igazolta a varakozasokat, ellenben a médositott modell
jol szerepelt. Chinn és Moore [2011] szintén egy médositott monetaris modellt
becstilt, amely inkabb mar egy hibrid modell. Kiegészitik az alap monetaris
modellt Evans és Lyon [2002] mikrostrukturalis modelljével?, s a dollar-jen

2Evans és Lyon [2002] szerint az arfolyamot a magén és a kozosségi informdciékban
bekoévetkezd innovacidk kombinacidi hatdrozzdk meg; a magin informacidkban bekovetkezé
innovacidkat pedig a nemzetkozi valutapiacon realizdl6dé rendelési mennyiséggel (order
flow) lehet kozeliteni. A rendelési mennyiség arfolyammodellekbe foglaldsa napjaink
népszerli kutatdsi irdnyvonala ezen a teriileten.
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és a dollar-euro arfolyamot vizsgaljak 1999 januarjatol 2007 januarjdig havi
adatokon. Bar a hibrid modell jobb eredményeket hozott, csak a dollar-
eur6 arfolyam esetén sikeriilt kimutatni a kointegréaciot, a dollar-jen arfolyam
esetén nem. A mikro- és a makro megkozelitése az arfolyamoknak az iro-
dalomban jol szétvalaszthatd, de tobb tanulméany is probal athidalast taldlni
a két megkozelités kozott (pl. Rime és szerzétarsai [2010])

Mindezek ellenére az eddigi eredmények nem feltétleniil jelentik azt, hogy
az elméleti modellekben van a hiba. T6bbek kozott Groen [2000] és Rapach
— Wohar [2004] is az adatok hidnya miatti révid 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 kozott. Tobb szerzo is
megmutatta, hogy a minta hossza az, ami befolyasolja az egységgyok és koin-
tegrécids tesztek erejét, nem pedig az adatok frekvencidja (Shiller — Perron
[1985], Otero — Smith [2000]).

Rapach és Wohar [2002] szerint két mddja van annak, hogy javitsuk a
tesztek erejét. Az egyik médja, hogy nem egyetlen idésort teszteliink, hanem
panelbe rendezziik az adatokat, és ezaltal egyszerre tobb idOsor vizsgalhato.
Példaul Cerra és Saxena [2010] 98 orszdg arfolyamat vizsgélta meg panelelem-
zéssel éves adatokon 1960 és 2004 kozott. A minta fejlett és fejl6d6 orszagokat
egyarant tartalmazott. Er6s bizonyitékot taldltak a kointegraciéra a vizsgalt
valtozok kozott, illetve a fundamentum alapi modellek az elérejelzéseknél is
jOl szerepeltek. A szerzok nem &llitjak, hogy a monetaris drfolyammodellek
altal sugallt fundamentumok kizarélagos forrasai az arfolyam meghatarozasé-
nak, de mindenképpen fontos 6sszetevéi. A masik médja, hogy még hosszabb
id6sorokat teszteliink, ahogy azt Rapach és Wohar [2002] is tette. Tébb, ké-
s6bb irédott tanulmany — melyek mar hosszabb idGsorokat tudtak tesztelni —
idosoros technikdk alkalmazasaval is képes volt pozitiv eredményeket elérni
a monetaris arfolyammodellek tesztelésében. Francis és szerzétarsai [2001]
a kanadai dollar dollararfolyaméanak tesztelésében ért el sikereket, Zhang és
szerzOtarsai [2007] a kanadai dolldr mellett a jen és a font dollardrfolyamok
esetén is igazoltdk a monetaris arfolyammodellek érvényességét.

Mi a masodik médszerrel, azaz a korabbiaknal hosszabb idésorok tesz-
telésével probalunk empirikus igazolast nyerni amellett, hogy az dltalunk a
lebegtetés idoszakaban esetenként kozel negyven évet ativel¢ periédusban
vizsgalt néhany arfolyam esetén igazolhaté, hogy a monetaris makrogaz-
daségi fundamentumok szerepet jatszanak a nomindlis arfolyam hosszu tava
viselkedésének alakitdsdban. Azaz ezekben az esetekben igazolast keresiink a
monetéris arfolyammodellek érvényesiilésére. A kapott eredményekbél nem
kivanunk &altalanos kovetkeztetéseket levonni, csak azt vizsgaljuk, hogy a ki-
valasztott néhany arfolyam hosszi tavi viselkedése magyarazhato-e a mone-
téris arfolyammodellek feltevéseivel. Az arfolyamok kivalasztdsat az adatok
elérhetOsége is befolyasolta, illetve igyekeztiink nagyon kiilonb6z6 valutakat
kivalasztani, hogy lassuk, a kiilonbozé sajatossagokkal biré monetaris poli-
tikakat folytatd orszagok valutdinak hosszi tavi viselkedése mennyire magya-
razhaté a monetaris makrogazdasagi fundamentumokkal. Négy arfolyamot
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vizsgalunk meg: a dan korona, a kanadai dollar és a jen dollararfolyamat,
illetve az eredményeket 6sszevetjiik a forint-eurd arfolyam eredményeivel. A
jen a viladg devizapiaci forgalmanak jelentOs szézalékat teszi ki, 2013 aprili-
sdban a teljes atlagos napi valutaforgalomnak a 23,03%-4t adta. A legna-
gyobb forgalmi valuta nem meglepé médon a dolldr, 87,04%-os részesedéssel
a 2013-as &tlagos napi forgalombdl (BIS [2013], 5. tabldzat, 13. o.). Bér
a kanadai dollar forgalma 6tode a jen forgalmanak a BIS 2013-as felmérése
szerint, a felmérésben szereplé tébbi valutdhoz képest még mindig nagy je-
lentGséggel bir. Mivel ezek a valutdk meghatarozo jelentéséggel birnak, igy
az irodalom is elGszeretettel teszteli Oket. E két valutdan kiviil a dan koronat
is megvizsgdltuk. Ez a valuta nem bir jelentds sillyal a vilag devizapiaci for-
galméban, de egy a fejlett nyugat-eurdpai orszagok valutai koziil. Kivancsiak
voltunk, hogy egy kisebb jelentGséggel bird, de mégis fejlett orszag valutaja
esetén milyen eredményekre jutunk a maésik két valutdahoz képest. A fej-
lett orszdgoknal kapott eredményeket 6sszehasonlitjuk a forint-euré arfolyam
eredményeivel. Magyarorszag egyike a volt szocialista orszdgoknak, igy azt
varjuk, hogy a forint drfolyam eredményei el fognak térni az el6z6 harom &ar-
folyam eredményeitél. Mivel Magyarorszag felzarkézo orszagnak tekinthetd,
ezért a forint-eurd arfolyam esetén egyéb mddszertani kihivasok is felmeriil-
nek, mint példdul a Balassa—Samuelson hatds modellbe foglaldsa. A forint
abban is kiilonbozik a tobbi valutatdl, hogy 2001 és 2008 kozott savosan rog-
zitett volt az arfolyam, igy a forint a mintaidészakban nem lebegett teljesen
szabadon.

El6zetes hipotézisiink, hogy a nominélis arfolyam és a monetéaris makro-
gazdasagi fundamentumok kozott hossza tava egyensiilyi kapcsolat van, és ez
a kointegracié kimutatasdval megragadhat6. A teszteléshez két mddszert al-
kalmazunk: kointegracids tesztekkel — Engle—Granger eljarassal és Johansen
teszttel — megvizsgaljuk a valtozok kozotti hossza tava egyenstlyi kapcso-
lat 1étezését, ami egyfajta gyenge tesztelése a modellnek. Illetve a hosszu
tdvi egyensilyi kapcsolatok vizsgdlatahoz kointegralt VAR modelleket speci-
fikdlunk, ez pedig egy erds koncepciéban torténd tesztelés.

A tanulmany mésodik részében ismertetjiik a monetéris arfolyammodel-
leket, bemutatjuk a tesztelni kivant specifikdcidkat, és roviden ismertetjik a
tesztelés menetét. A harmadik részben olvashaték az eredmények: az egy-
séggyok tesztek, a kointegréacios tesztek és a kointegralt VAR modellek ered-
ményei, illetve az adatok leirasa is ebben a fejezetben talalhaté. Végiil Gssze-
foglaljuk a tesztelés soran tapasztaltakat.

2 Modszer

A nominalis drfolyam és a monetaris makrogazdasdgi fundamentumok kozotti
hosszi tavi kapcsolatot a monetaris modellek irjak le. fgy a kovetkez6 feje-
zetben bemutatjuk a monetdris modelleket, és azok redukalt forméjat, mely a
becsléstink alapjaul szolgalt. Majd megfogalmazunk egy tesztelési stratégiat,
mely soran két modellspecifikaciét mutatunk be, amelyeket kétféle idétavon
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is megbecslunk. Végiil roviden Osszefoglaljuk a tesztelés menetét.

2.1 A modell

A monetéris modelleknek harom fajtéjat kiilonboztetjilk meg3: 1) a rugal-
mas drak monetdris modelljét (Frenkel [1976], Bilson [1978]), 2) a ragadds
drak monetéris modelljét (Dornbush [1976]) és 3) a redlkamat-kiilénbségek
modelljét (Frankel [1979])%. Ezek a modellek a pénzkereslet és pénzkinalat
szerepét hangsilyozzdk az arfolyam meghatarozasaban, és mindegyik modell
feltételezi a fedezetlen kamatparitds fennallasat.

A rugalmas drak monetaris modellje feltételezi, hogy minden dr a gaz-
dasdgban tokéletesen rugalmas, és a vésarléers-paritds (PPP) folyamatosan
fennall:

e=p—p°, (1)
ahol e a spot drfolyam logaritmusa (a kiilfoldi valuta dra hazai valutdban
kifejezve), p és p* a hazai és a kiilfoldi arszinvonal logaritmusai. A hazai és
a kilfoldi orszagban a pénzkeresleti fiiggvény a kovetkezo:

m=p+oy— A\,

m-=p*+ oy — N,

ahol m és m* a hazai és a kiilfoldi pénzkinalat logaritmusai, y és y* a hazai és
a kilfoldi redljovedelem logaritmusai, @ és ¢* a hazai és a kiilfoldi kamatlab.
Az egyszeriiség kedvéért feltételezziik, hogy a jovedelem rugalmassig (o),
és a parcidlis kamatrugalmassig (A) mindkét orszdgban ugyanaz. A (2)-es
egyenleteket az (1)-esbe helyettesitve megkapjuk a rugalmas drak monetdris
modelljének egy reprezentéciéjat (Frenkel [1976], Frankel [1984]):

e=(m—m") =y —y") +Ai—i"). (3)

A modellben a kotvények kinalata nem befolydsolja sem a kamatot, sem az
arfolyamot, ezért a hazai és a kiilfoldi kotvények egymas tokéletes helyettesitoi
kell, hogy legyenek, azaz fenndll a fedezetlen kamatparitas:

Ei(ery1) — e =iy — iy, (4)

ahol Ey(ery1) —es a hazai valuta varhato leértékel6dési ratdja (E; a feltételes
varhato érték operatora a t-edik idépontban rendelkezésre &llé informacidk
alapjan). A piac tudatdban van a PPP teljesiilésének (1), igy felirhatjuk a
kévetkezét (a relativ PPP-t):

Et(€t+1) —e =TT, (11)

3Darvas és Halpern [1998] két dimenzié alapjan csoportositja az &rfolyammodelleket:
a gazdasdgot leird feltevések és a termékarak alkalmazkoddasi sebessége alapjan. Ebben
a megkozelitésben 6k megkiilonboztetnek klasszikus monetiris modelleket és modern
monetaris modelleket.

4A monetéris modellekrsl magyar nyelven olvashatunk Kerekes [1995] cikkében, illetve
bévebben Riecke és szerzétdrsai [1985] munkéjaban.
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ahol 7 és 7* a hazai és a kiilfoldi varhaté inflaciés rata. Ha behelyettesitjiik
(4)-et, majd (1’)-t a (3)-as egyenletbe, akkor egy mdsik reprezentici6jit
kapjuk a rugalmas arak monetaris modelljének:

e=(m—m") =gy —y*) + Am—7"). (3)

A (3’) egyenlet szerint az drfolyamot, mint a pénzek relativ &rét, a pénz
kereslete és kindlata hatarozza meg. Lathatd, hogy a hazai pénzkindlatban
bekovetkez6 novekedés aranyos leértékelédést okoz az arfolyamban, mig a
hazai jovedelem emelkedése vagy a varhaté inflacié csokkenése felértékeld-
déshez vezet. (Frenkel [1976], Frankel [1984])

A ragadds drak modelljében méar nem tokéletesen rugalmasak az arak,
els6sorban az arupiacon, és révidtavon nem. Mivel az arupiacon és az eszko-
z0k piacan az alkalmazkodasi sebesség eltéro lesz, ezért a modell dinamikussa
valik. A modell szerint az arfolyam rovid tdvon tillendiilhet az egyensilyi
szintjén a piacok eltéré alkalmazkodasa miatt, s a tullendiilést kovetéen &ll
be a hosszu tavu egyensulyi szintjére. fgy a vasarlderé-paritas ebben a mo-
dellben csak hosszi tdvon érvényesiil (€ =P — P*, a felsé vonal hosszi tévi
egyensilyt jelol). Az drfolyam alkalmazkodési sebessége ardnyos a spot és a
hosszui tava egyenstlyi arfolyam kozotti réssel és a hazai és kiilfoldi varhato
inflaciés ratak kozotti kilonbséggel:

Ei(ety1) —er=—0(e—8)+T—T". (5)

Ez a fajta alkalmazkod4s (az drak id6ben fokozatosan alkalmazkodnak vélasz-
ként az arupiaci tilkeresletre, de mindig 6sszhangban mozognak az inflacios
ratdval T) Gsszhangban van a raciondlis varakozdsokkal (Dornbush [1976],
Frankel [1984]).

A redlkamat-kiilonbségek modellje szintézist prébél teremteni a rugalmas
arak monetaris modellje és a ragadods arak monetaris modellje kozott. Frankel
[1979] egy &ltaldnos modellt hozott létre, amelynek a rugalmas, illetve a ra-
gadds drak specidlis esetei. A fedezetlen kamatparitasbdl, (4) és (5)-bél in-
dul ki, miszerint az arfolyam varhaté leértékelodési ratdja fiiggvénye a spot
arfolyam és az egyensulyi arfolyam kozotti kiilonbségnek és a vart hosszi
tavi inflacids kiilonbségnek a hazai és a kiilfoldi orszag kozott. Hosszi tavon,
mivel e =€, ezért a valuta varhaté leértékelodési ratdja egyenl6 a hazai és a
kiilfoldi inflacié kiilonbségével, tehat fennall a relativ PPP. Ha kombinéljuk
a (4)-es egyenletet az (5)-0s egyenlettel, akkor a kovetkezét kapjuk:

1

e—E:—E[(i—ﬁ)—(i*—f*)]. (6)
Az egyenlet azt mondja, hogy a spot arfolyam és az egyensilyi drfolyam kii-
lonbsége aranyos a redlkamatok kilonbségével. Tehat, ha egyensulytalansag
van a realkamatokban, akkor az drfolyam el fog térni a hosszi tavi egyensilyi
értékétol. A redlkamat kiillonbségek modellje az arfolyam hosszi tavi egyen-
sulyi értékét ugyanugy hatarozza meg, mint a rugalmas arak monetaris mo-
dellje rovid tavon:

e=m-m")—¢F-y)+AT-T"). (7)
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Ha behelyettesitjiik a (7)-es egyenletet a (6)-os egyenletbe, akkor megkapjuk
a rovid tavon érvényesiilo spot arfolyamot:

e=m-m" ~ gy —y") + A - gl -m) @ =]

e=m—m® — oy —y") ~ 5li i)+ (5 + N ).

A rovid tédva spot drfolyam fliggvénye a relativ pénzkindlatnak (m — m*),
a relativ kibocsétdsi szintnek (¢(y — y*)), a nomindlis kamatkiilonbségnek
(3(r—r*) azzal a hipotézissel, hogy ez negativ) és a vért hosszti tavi inflacios
kiilonbségeknek ((§4\)(m—7*) azzal a hipotézissel, hogy ez pozitiv) (Frankel
[1979]). A rugalmas drfolyamok iskoldja szerint minden piac azonnal megtisz-
tul, igy az alkalmazkodasi paraméter 0 végtelen, igy nekik a révid tava arfo-
lyamot a (7) egyenlet hatdrozza meg. A redlkamat-kiilonbségek modelljében
azt feltételezik, hogy rovid tavon az aru és munkapiac arai lassan alkalmaz-
kodnak a sokkokhoz (mint a ragadds drak modelljében), ezért 0 véges, igy
r6vid tdvon az drfolyam tillendiil a hosszi tdvi egyensiilyi értékén (Frankel
[1979]).

Az irodalomban t&bbnyire a monetaris modellek redukalt formajat szoktak
megbecsiilni (drfolyam, pénzkindlat, redljovedelem), melyet Groen [2000] és
Basher — Westerlund [2009] alapjan a kovetkez6képpen kapunk meg: in-
duljunk ki a pénzpiac egyensulyabdl, azaz, hogy a redl-pénzkinalat egyenld a
real-pénzkereslettel:

m—p=dy— N . 9)

Ugyanez az egyensuly kulfoldon is fennall:
m" —p" =y — N . (10)

A PPP teljesiil a piacokon:

e=p—p". (1)
A (9)-es (10)-es egyenletbdl fejezziik ki az drszinvonalat és helyettesitsiik be
a PPP-be (1), igy megkapjuk az drfolyam egyensilyi értékét:

e=(m—m") =y —y") +Ai—i"). 3)

A kotvények egymads tokéletes helyettesiti, igy érvényesiil a fedezetlen ka-
matparitds (Ei(ery1) —er = iy — iy ). Ezt helyettesitsiik be a fenti egyenletbe:

e=(m—m") = oy —y") + MEi(er1) —er) - (11)

Hosszu tévon az drfolyam konvergél a hosszui tdvi egyensilyi szintjéhez (e, =
ery1 =€), igy a leértékel6dési rata nulla lesz: Ei(ery1)—er =€—€ = 0. Ekkor
megkapjuk a monetaris modellek redukalt form&jat:

e=(m—m")—¢ly—y") - (12)



24 Szabd Andrea

2.2 Tesztelési stratégia

Az irodalom altaldban a monetéris modellek redukélt formajat teszteli:

et = Bo + Br(my — mi) + Ba(ye — yf) + we s (13)

ahol azt varjdk, hogy 81 = +1 és B2 = —1. Ez egy , korlatozott” (restricted)
modell, amelyben megkotjiik, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozok egyutthatdja
ugyanaz, illetve elvarjuk, hogy az aranyossagi hipotézis teljesiiljon, azaz,
hogy a pénzkindlat véltozdsa (esetiinkben a pénzkindlatok kiilonbségeinek
véltozdsa) egy az egyben megjelenjen a nomindlis drfolyam véltozédsidban,
tehat Gy = +1. Ugyanez a helyzet a redljovedelmek kiilonbségeinek esetén.
A kovetkezOkben mi is ennek a modellnek a tesztelésére viallalkozunk. A
modellt kétféleképpen becsiiltiikk meg. Az elsé tesztelési médszert Rapach és
Wohar 2002-es cikkébdl vettiik 4t, melyben egy kétvéltozds kointegralt VAR
modellt becsiiltek meg. A két véltozé e; és [(my — m)) — (yr — y)] voltak.
Mivel a pénzkinalatok kiilonbségeinek egyutthatéjara és a realjovedelmek
egyltthatdjara is 1-et varunk, ezért ezekbdl tudunk egy ,.kompozit” véaltozot
képezni. Az arfolyamot a kdvetkez6képpen kapjuk meg:

er = Bo + 1 [(my —my) — (ye — y)] +ue (14)

ahol azt varjuk, hogy 5, = +1. Ekkor a kointegralt VAR modell a kévetkezd:

p
Af, = M, +IIf,_; + Z [,Af_; +D; +uy , (15)

i=1

ahol f; = (es, [(me — m}) — (yr — v7)])’, M, tartalmazza a determinisztikus
részeket (konstans és trend, ha vannak), illetve D, az outlier dummykat (az
egyes arfolyamok esetén jol megfigyelhetd kiugro értékek detektalhatok, me-
lyeket dummykkal fogtunk meg). Ezzel a médszerrel elsésorban az drfolyam
alkalmazkoddsét tudjuk megvizsgdlni (ha egyik valtozé sem alkalmazkodik,
akkor nincs hosszi tdvi egyensily), ehhez pedig elegendd egy ilyen tipusi
kétvéltozds kointegralt VAR specifikélasa.

A masodik tesztelési mddszernél eltekintiink attdl a restrikciétol, hogy a
hazai és a kiilfoldi valtozdk ugyanolyan mértékben befolyasoljak az arfolyamot
(ez kevésbé jellemz8 az irodalomban), melyre ,,korldtlan” (unrestricted) mo-
dellként szoktak hivatkozni. Ekkor az arfolyam redukalt egyenlete:

e = Bo + Simy + Bomy + By + Bayy + uy - (16)

Ebben az esetben az elméleti feltevés, hogy 51 = +1, B2 = —1, B3 = —1,
B4 = +1 lesz. Ezen tesztelés soran pozitiv eredménynek értékeljiik az elgjelek
egyezGségét, és elfogadjuk, ha a hazai és a kilfoldi valtozok egyiitthatoi a
becslés sordn nem lesznek egyenlék. A médszer elénye, hogy ezéltal meg-
engedjik a rovid tava hatasok heterogenitasat. Ekkor egy 6tvaltozos koin-
tegralt VAR modellt specifikalunk, mely lehet6vé teszi az egyes valtozok rovid
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és hosszi tédvi hatdsainak részletes vizsgalatét (bér ebben a tanulményban
a rovid tdva hatdsokkal nem foglalkozunk):

p
Az = M; + 1z, + ZFiAZt—i +D; 4+, (17)

i=1

ahol z; = (er, me,my,ys,y7), My tartalmazza a determinisztikus részeket
(konstans és trend, ha vannak), illetve D; az outlier dummykat. Mi most
csak a hosszu tavu hatdsokra fogunk koncentrélni.

A két empirikus modellt az egyes arfolyamokra két kiilonboz6 id6tavon
is megbecsiiljiik: 2012-ig és 1997-ig. Az egyik célunk, hogy az eddig vizsgalt
id6soroknal hosszabb idOsorokon teszteljik a monetaris modelleket, a mésik,
hogy eredményeinket Gsszehasonlithassuk a korai panel technikakkal elért
eredményekkel. Ehhez pedig olyan id6étavon becsiiltiikk meg a modelleket,
amilyen idétdvon az irodalom panelben vizsgalta a nomindlis arfolyamokat.
Mark — Sul [2001] adatbazisdval tébben dolgoztak (pl. Rapach — Wohar
[2004], Basher — Westerlund [2009]), ami 1973Q1 és 1997Q1 koz6tt 19 iparoso-
dott orszag adatait tartalmazza. Ezen az adatbazison tortént panel becslések
pozitiv eredményt hoztak a monetéris modellek empirikus igazoldsaban. Arra
vagyunk kivancsiak, hogy hasonld idétavon, eltéré mddszertannal vizsgalva
a nomindlis arfolyamokat pozitiv eredményre jutunk-e.

A forint-euré arfolyam esetén olyan modellt kellett specifikdlnunk, mely
megragadja a Balassa—Samuelson hatédst is>. Clements és Frenkel [1980] és
Crespo-Cuaresma és szerzotdrsai [2003] alapjén a kovetkezOképpen foglaltuk
a Balassa—Samuelson hatast a monetaris modellek egyenletébe: tegyiik fel,
hogy a hazai és a kiilféldi orszag arszinvonala stlyozott atlaga a kereskedelmi
forgalomba keriil6 és kereskedelemi forgalomba nem kertl6 javak aranak:

p=ap’ +(1—a)p"" (18)

p* = apT* +(1- a)pNT* , (19)

ahol p reprezentélja a teljes drszinvonalat, p” a kereskedelmi forgalomba kerii-
16 javak 4rat (traded goods), p¥T a kereskedelmi forgalomba nem keriil$ javak
arat (nontraded goods), illetve « jeloli a silyt. A csillaggal jelolt véltozdk
a kilfoldi orszag valtozodi, és az egyszeriség kedvéért ugyanazt az a sulyt
feltételezziik a hazai és a kiilfoldi orszagban is. A kisbetlik tovabbra is a
valtozdk logaritmusait jelolik. Tekintsiik a redlarfolyam definiciéjat, melyet
definidljunk a teljes arszinvonalra:

g=e—p+p*, (20)

SEgert [2002], illetve Egert és szerzétarsai [2003] is szignifikéns Balassa-Samuelson
hatast taldltak a forint esetén, id8soros és panel technikit egyarant alkalmazva. Bar sze-
rintiik a Balassa—Samuelson hatds a redlarfolyam felértékel6désnek csak egy részét magya-
rézza. Halpern és Wyplosz [2001] szintén vizsgilja a Balassa—Samuelson hatdst — tobbek
ko6zott a forint esetén is — az eur6zéndhoz valé csatlakozas akaddlyozé tényezdjeként.
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ahol ¢ a redlarfolyam logaritmusa. Illetve vegyiik ugyanezt az Gsszefliggést a
kereskedelmi forgalomba keriilé javak draval definidlva (a kereskedelmi forga-
lomba nem keriil6 javak arandl nem teljesiil az egységes ar elve és a vasarloers-
paritas):

¢ =e—p"+p" . (21)
Felhasznélva az (18), (19), (20) és (21)-es Osszefliggéseket, a kovetkez6 kife-
jezés adddik a redlarfolyamra:

g=q" - (1= [T -p") - """ -p")]. (22)
Mivel e = (m — m*) — ¢(y — y*) és e = p — p*, ezért:
p—p'=(m-—m") -y —y). (23)

Felhasznélva a (22)-es, a (23)-as, a (20)-as és a (21)-es Gsszefiiggést, illetve,
hogy a PPP elsosorban a kereskedelmi forgalomba keriil6 javak esetén teljestl,
megkapjuk a kovetkezo egyenletet:

e=(m—-m")—dly—y)—(1—a) " —p") = " —p")], (24)

ahol a nomindlis arfolyam felértékelédik, ahogy a kereskedelmi forgalomba
nem keriil6 aruk dra a kereskedelmi forgalomba keriil6 javak arahoz képest
emelkedik. Empirikusan becsiilheté formaban:

er = Bo+ 01 (me—my)—Ba(y—y;)—0Fs [(inT—ptT)_(inT* —ptT*)] +uy , (24)
masképp:
et = Bo + Bi(my —mp) + Ba(yy — yy) + Bs(pr — 0f) + e (25)

ahol p; = pNT — pI' és p; = inT* — ptT*, és [B3-ra negativ eldjelet varunk. A
kereskedelmi forgalomba nem keriil6 és kertil6 javak ara logaritmusai kozotti
kiilénbséget (p:, py) a fogyasztéi drindex és a termeldi drindex logdifferencia-
javal fogjuk meg a kovetkezd Gsszefliggés alapjan:

p=p") =@ =p") = 1= [ =p") =" —p")] . (26)
A fogyasztéi drindex reprezentalja a teljes drszinvonalat, a termel&i arindex
pedig a kereskedelmi forgalomba keriil6 javak arat, ekkor ezek logaritmusanak
kiilonbsége a kereskedelmi forgalomba nem keriils javak és a kereskedelmi

forgalomba keriilé javak arainak logdifferenciajat reprezentalja. Ebben az
esetben is két specifikaciot becsiiltiink meg; egy korlatlan modellt:

er = Po + Simy + Bomy + B3ys + Bayl + Bspe + Bepy + s (27)

ahol a kointegrdlt VAR modellben z;, = (e;, m¢, mf, yi, v, pi, 0;)’. Illetve egy
korlatozott modellt:

et = fBo+ Bu[(me —mi) — (ye —yi)| + Ba(pe — pi) + e, (28)

ahol a kointegralt VAR modellben f; = (e, [(mi—m}) — (ye —y7)], (0t — 7))’
Ezen kiviil 6sszehasonlitasképpen megbecsiltiik az eredeti két specifikaciot
is, a Balassa—Samuelson hatas modellbe foglalasa nélkiil.
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2.3 A tesztelés menete

Mivel a nominalis arfolyam és a makrogazdasdgi fundamentumok kozotti
hosszi tavu egyensilyi kapcsolatot vizsgaljuk a monetaris arfolyammodellek
segitségével, ezért az elézetes hipotézisink az, hogy ezek a véltozok koin-
tegraltak®, azaz létezik olyan linedris kombindciéjuk, amely stacioner. A
kointegraltsag csak nem stacioner folyamatok kozott allhat fenn, ezért a
véltozdink integréltsdganak fokdt Augmented Dickey-Fuller (ADF) és Ng—
Perron egységgyok teszttel, illetve Kwiatkowski — Phillips — Shmidt — Shin
(KPSS) stacionaritds teszttel vizsgaltuk meg. Az ADF és Ng—Perron teszt
nullhipotézise, hogy a vizsgdlt idosor egységgyok folyamat, mig a KPSS teszt
nullhipotézise, hogy a vizsgalt folyamat stacioner. Mivel a tesztek érzékenyek
az idGsorok modellezésére, igy az ADF teszt esetén mindharom (az idSsor tar-
talmaz a) tengelymetszetet, b) trendet és tengelymetszetet, c) egyiket sem
tartalmaz), az Ng—Perron és KPSS teszt esetén mindkét (az idésor tartalmaz
a) tengelymetszetet, b) trendet és tengelymetszetet) modellezési lehetéséget
megvizsgaltuk. Az ADF és Ng—Perron tesztnél a segéd regressziéban (aux-
iliary regression) 1év6 késleltetések szamat automatikus médszerrel, Schwarz
informdcidés kritérium alapjdn hataroztuk meg. (Dickey — Fuller [1979], Ng—
Perron [2001], Kwiatkowski et al. [1992])

A valtozok integraltsdganak vizsgalatdt kovetden a valtozok koézotti koin-
tegraciot teszteltiik. Egyrészt ez nem més, mint a monetaris arfolyammodellek
gyenge koncepcidéban torténé tesztelése. Ha sikertil kimutatni a kointegraciot
a vizsgalt véltozdk kozott, akkor a monetédris arfolyammodellek feltevései
gyenge koncepciéban elfogadhaték. Maésrészt a kointegralt VAR modellek
specifikdlasdnak feltétele, hogy a valtozdk kointegraltak legyenek. Emel-
lett a kointegralt VAR modellek specifikdldsahoz sziikségiink van a koin-
tegrécids vektorok szdmadra, és tudnunk kell, hogy mely modell (van-e benne
tengelymetszet, és/vagy trend) illik legjobban a kointegracids vektorainkra
(és az egyes hibakorrekcids egyenleteinkre), amelyben a Johansen-féle koin-
tegrécids teszt volt segitségiinkre (Johansen [1991, 1995]). A kointegracié
tesztelését a korlatozott, kétvaltozds specifikacidk esetén Engle-Granger két
lépeses modszerével tettiik meg. Lefuttattunk egy sima regressziot a valtozdk
szintjére (a monetdris modellek redukalt form4jdra), majd kimentettik a
reziduumot. Ezt a fent emlitett (ADF, Ng—Perron, KPSS) harom teszttel
teszteltiik (Engle — Granger [1987]). Azonban a reziduum alapi kointegracids
tesztek csak egy kointegracids vektor jelenlétét képesek kimutatni, de az
egyensulyt tobb kointegraciés vektor, tobb mechanizmus is fenntarthatja.
A Johansen [1991, 1995] &ltal javasolt maximum likelihood becslésen ala-
puld kointegracios teszttel tobb kointegracios vektor jelenléte is detektalhato.
A Johansen teszteket valamennyi specifikiciéra lefuttattuk. (A Johansen
tesztek eredményei a 3. szdmu mellékletben taldlhaték.) A Johansen teszt
0t modellezési lehetosége koziil tébbek kozott az informacids kritériumok
alapjan dontottik el, hogy mely modell illeszkedik legjobban az altalunk

6 A kointegraciérél magyarul olvashatunk t&bbek kozott Kovécs [1989], Kérosi et al.
[1990] és Darvas [2004] munk&iban.
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vizsgalt arfolyamra. De figyelembe vettiik a modellek hibainak autokor-
relacidjat is.

A kointegralt VAR modellek becslésével, illetve azok identifikdcidjaval
(t6bb kointegracids vektor esetén) azonosithaték a hosszi tédvi egyenstlyt
biztosité mechanizmusok, a kointegraciés vektorok. Mivel ekkor a vektorokban
szereplé véltozdk elbjele és mértéke is vizsgalhatd, illetve a hibakorrekcids
egyiitthatén keresztiil a hosszi tévi egyensiilyhoz valé alkalmazkodds”, ezért
ez egyfajta erOs tesztelése a monetaris modellek feltevéseinek. Mivel azt
szeretnénk megvizsgalni, hogy hosszi tdvon a monetéaris makrogazdasagi
fundamentumok befolyasoljak-e a nomindlis arfolyamot, ezért els6sorban a
nominglis arfolyamra norméltuk a kointegracids vektorokat (Boswijk [1996]),
kivéve, ha az arfolyam gyengén exogénnek bizonyult (Burke és Hunter [2005]).
Ha ez igy van, akkor nem azonosithaték a monetéris arfolyammodellek fel-
tevései. Ekkor az arfolyam nem alkalmazkodik a hosszi tavi egyensilyhoz,
pedig egy ilyen folyamatot szeretnénk azonositani. TSbb kointegracids vek-
tor esetén restrikciékkal identifikdltuk azokat. A restrikcidk megtétele a
kovetkez6 szempontok mentén tortént: 1) figyelembe vettiik az elméleti el-
gondoldsokat, 2) a nem szignifikdns véltozékra nulla megkotést tettiink, 3)
figyelembe vettiik az LR statisztikdt, 4) az adott specifikécié hibdinak au-
tokorreldciéjat 5) és a modell illeszkedésének vizsgalatahoz az informécids
kritériumokat. Egy kointegraciés vektor becslése esetén nem tettiink restrik-
cidkat, korlatlan kointegralt VAR modellt futtattunk.

A kointegralt VAR modelliink rendjét, azaz, hogy hény késleltetést tar-
talmazzon, szintén informacids kritériumok alapjan hatdroztuk meg. Ehhez
specifikdltunk egy kiinduldsi VAR modellt, s a kiilonb6z6 hosszisagi kés-
leltetések koziil a legjobb informécids kritériumokkal (AIC, BIC, Hannan—
Quinn) rendelkezé modelleket vélasztottuk. A kointegralt VAR modell rendje
definicié szerint eggyel kevesebb, mint a kiinduldsi VAR modellé. (Liitkepohl
[2005]) A becslések torzitatlansdga azon a feltételezésen alapszik, hogy a
reziduumok korrelalatlanok, homoszkedasztikusak és normalis eloszlastak,
igy a kointegralt VAR modellek reziduumaira a kovetkezé diagnosztikai tesz-
teket futtattuk: autokorreldciés LM teszt, White heteroszkedaszticitas teszt,
Jarque-Bera normalitas teszt. Ezen kiviil IPS (Im — Pesaran — Schin), Fisher-
PP és Fisher-ADF teszttel teszteltiik az egyes kointegralt VAR modellek rezi-
duumainak stacionaritasiat az Engle-Granger teszt elgondolasabdl kiindulva.
Ha a kointegralt VAR modellek reziduumai stacionerek, akkor az utalhat a
valtozok kozotti kointegraciora. Azért ezeket a teszteket valasztottuk, mert
ezek eltéré autoregressziv strukturat feltételeznek az egyes idGsorok esetén.
Az IPS t-statisztika az atlaga az egyedi ADF teszteknek, a nullhipotézise,
hogy minden egyes idGsor a panelben egységgyokot tartalmaz, az alternativ
hipotézis, hogy csak néhany idésor, de nem mindegyik, tartalmaz egység-
gyokdt. A Fisher-féle tesztek kombindljdk az i-edik keresztmetszeti egységre
vonatkozé egységgyok teszt p-értékeit, igy tesztelik, van-e egységgyok a panel

"Ha nincs alkalmazkodds, akkor nem beszélhetiink egyenstlyrdl, mikdzben hosszi tavi
egyensulyi modelleket szeretnénk azonositani. Emiatt sziikséges az arfolyam hibakorrekcios
egyltthatéjanak lejelentése, bar az elsGsorban rovid tavia folyamatokat tiikkroz.
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adatokban. Nullhipotézisiik szintén az egységgyok feltételezése az idésorok-
ban. (Im et al. [2003], Maddala—Wu [1999]) Valdsziniileg id6soros tesztekkel
precizebb eredményeket kaptunk volna, de az eredményekbdl nem vontunk le
messzemeno kovetkeztetéseket, csupan kiegészité informacioként szolgalnak
a kointegrélt VAR modellek eredményeihez. (A reziduumokra vonatkozd
egységeyok tesztek eredményei a 4. szdmu mellékletben l4thatdk.)

A nominélis arfolyamok hosszu tavi viselkedése akkor irhatd le a monetéris
arfolyammodellekkel, ha azok feltevései teljesiilnek. Ha csak egy gyenge tesz-
telést folytatunk, akkor a kointegracié létezésének vizsgalata elegendo. Tehat
ebben az értelemben, ha az Engle-Granger teszt, vagy a Johansen teszt
kimutatja a kointegraciot a valtozdk kozott, akkor ez igazolja a monetdris
arfolyammodellek feltevéseit. Ha a hosszi tava egyensilyt biztosité mecha-
nizmusokat részletesebben megvizsgaljuk, és elvarjuk, hogy a kointegracios
vektorban a valtozok egyiitthatdinak elGjele és mértéke ne térjen el jelentGsen
a monetaris arfolyammodellek feltevéseitol, akkor erds tesztelésrol beszéliink.
Két hipotézis is vizsgalhatd ebben a koncepcidban, az aranyossagi hipotézis,
és a szimmetria. Az ardnyossdgi hipotézis szerint a nominélis pénzkinalatok
egyltthatdja nem tér el szignifikdnsan egytél. Azaz a nomindlis pénzki-
nalatokban bekovetkezo valtozas teljes mértékben tiikrozédik a nominalis
arfolyam véaltozdsaban. A szimmetria szerint a hazai és a kiilféldi valtozok
egyltthatdjanak mértéke nem tér el jelentGsen egymdéstél. Ez a hipotézis
csak korlatlan specifikdciok esetén vizsgalhaté. A szimmetria hipotézisének
teljesiilését jelen tanulmanyban nem tekintjik kritériumnak a monetaris ar-
folyammodellek igazolasa tekintetében, ugyanis a hazai és a kiilfoldi valtozok
egyttthatdjanak kiillonbozbésége a valosaghoz kozelebb all6 feltételezés. Tehat
az erds tesztelés koncepcidjaban akkor tekintjik igazoltnak a monetaris arfo-
lyammodelleket, ha van kointegracié — azaz kimutathaté az alkalmazkodas az
egyensulyhoz —, a kointegracids vektorban szerepl6 valtozok elGjele megfelel
az elméleti feltevéseknek és a véltozok mértéke kozelit a varthoz. Ha létezik
kointegracié, de az eldjelek nem jok, azaz nem a monetaris modellek fel-
tevéseit tiikrozo kointegracios vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam, akkor
a monetaris modelleket nem tekintjilk empirikusan igazoltnak. Illetve, ha
sikeriilt egy megfelel6 kointegraciés vektort identifikalni, de ehhez nem alkal-
mazkodik az arfolyam, akkor sem tekintjiik igazoltnak a modellt. Emellett
vizsgaljuk, hogy az aranyossagi hipotézis teljesiil-e, de ebben a tanulmanyban
— hasonldan a szimmetria hipotéziséhez — nem tekintjiik elengedhetetlen felté-
telnek a modell igazoldsdban. (Panel médszerrel altaldban jobb eredmények
érhetck el, igy ebben az esetben a fent emlitett két hipotézis is jobban vizs-
gélhato.)

3 Eredmények
A kovetkezdkben ismertetjiik a felhasznélt adatokat, illetve kozoljiik az egyes

részeredményeket: a véltozdkra vonatkozd egységgyok tesztek eredményeit,
az Engle-Granger és a Johansen kointegracids teszt eredményeit, illetve az
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egyes arfolyamokra vonatkozo kointegralt VAR modellek részletes eredményeit.

3.1 Adatok

A dén korona, a kanadai dolldr és a jen dollardrfolyamait negyedéves bon-
tasban rendre a koévetkezd idGszakokban vizsgdltuk meg: 1974Q1-2012Q4,
1973Q1-2012Q4 és 1980Q1-2012Q4. A forint-eurd arfolyamot pedig 1999Q1-
2012Q4 kozotti idészakban, azaz az eurd bevezetésének kezdetétél. Az adatok
Osszedllitasahoz az OECD Statistics és az Eurostat adatbdzisat hasznéltuk
fel. Az eredeti adatok havi bontdsiak, de szamos pozitiv eredményt eléré
tanulmany negyedéves adatokat alkalmaz, igy ebben a tanulmanyban ne-
gyedéves adatokkal dolgozunk. Az adatokat a Gretl program segitségével
atlagoldssal kaptuk meg. A monetaris modellek redukélt forméjat teszteltiik,
igy a véltozdink a nomindlis arfolyam, a nominélis pénzkindlat és a termelési
index voltak. A forint-euré drfolyam tesztelésénél a Balassa—Samuelson hatés
miatt a fogyaszt6i drindexet (consumer price index — CPI) és a termelési 4rin-
dexet (producer price index — PPI) is felhasznaltuk. A nominélis drfolyamok
atlagos id6szaki értékek mind a négy arfolyam esetén, tehdt a havi atlagos
értékekbdl szamoltunk negyedéves dtlagot. A nomindlis pénzkindlatok hé
végi adatok, Dénia és az eurdzdna kivételével pedig szezonalisan kiigazitottak.
Az eurdzéna és Magyarorszag esetén M1-es, Kanada esetén M2-es, az USA
és Dania esetén M3-as, Japan esetén pedig M4-es adatokat tudtunk elérni.
A termelési index minden orszdg esetén szezondlisan kiigazitott. A CPI sze-
zondlisan nincs kiigazitva, a PPI-rél pedig nincs informécié ezzel kapcsolat-
ban. Az OECD megfigyelései alapjan tigy itéli meg, hogy a szezonilis hatasok
nem annyira szignifikdnsak a CPI esetén, hogy azokat érdemben kezelni
kellene®, igy a szezondlis kiigazitdstdl mi is eltekintiink. A fogyasztéi drindex
béziséve 2005, és a felkinalt arukosar-kategoériak kozul a ,,minden tételt tar-
talmazd” kategériat alkalmaztuk. A PPI béziséve 2010, és az ipari tevé-
kenységeket magaba foglalé valtozdval dolgoztunk. A CPI-vel kozelitettiik a
teljes arszinvonalat, a PPI-vel pedig csak a kereskedelmi forgalomba kertild
javak drat. A véltozdk megvélasztasit az adatok elérhetésége befolyasolta.
Mivel real GDP sokkal révidebb idésorban allt rendelkezésre, mint az ipari
termelési index, ezért mi is, mint a tanulmanyok tobbsége, az ipari termelési
indexet hasznéljuk a vizsgalat sordn. A teszteléshez az Eviews 6-os programot
hasznéltuk.

3.2 Egységgyok teszt eredmények

Mivel az idGsoros egységgyok teszteknek kicsi az erejilk, és az egyes bealli-
tasokra (pl. késleltetés mértéke, a vizsgalt idésor feltételezett modelljére) ér-
zékenyek, ezért az eredmények robusztussaganak ellenorzésére tobb teszttel
is megvizsgaltuk az idésorokat, illetve tobb modellezési lehetGséget néztiink
meg. fgy a valtozok integraltsdganak fokat az ADF, a KPSS és az Ng—Perron

8http://stats.oecd.org/ OECDStat_Metadata/PrinterFriendly.aspx?SourceU  Letdltve:
2013.03.18.
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teszttel is megvizsgaltuk. A segéd regresszidban 1év6 késletetések mértékét
automatikus médszerrel, a Schwarz informéciés kritérium alapjan vélasztot-
tuk meg. Az eredmények az 1. és a 2. tabldzatban lathatdk.”

ADF teszt KPSS teszt Ng—Perron teszt
A B C A B A B
Eurdzona 1999Q1-2012Q4
my -1.326 -0.950 3.306 0.899***  (0.198%* 0.037 -15.594*
Amy  -3.807*** -4.013*%* -1.367 0.282 0.108 -21.164%** -39.240%**
Yy -3.384%*%  _3.243%* 0.001 0.208 0.114%* -12.268%* -21.507**
Ayt -4.049%*%*  _4 111*%** _4.101*** 0.118 0.041 -16.917%** -30.850%**
Dy -1.169 -2.878 -1.085 0.661**  0.075 -1.829 -3110.56***
Ap;  -5.289%H%  _5.241%%F  _5.24TFF*  0.063 0.063 -114.382***  _159.318%**
Magyarorszdg (forint-eurd) 1999Q1-2012Q4

et -1.442 -4.083**  0.637 0.685**  0.202%* -5.575 -30.686%**

Aey ST2BTRRE . _GETTRRR _7.269%FF  0.500%*  0.500%**  -67.507F** -70.417%**

AZe; - - - 0.154 0.152%* - -

me -3.884%**  (0.234 1.339 1.188%** (0,324 ** 0.901 -4.660
Amyg  -4.013%%F  _5.870%** _2.496*** 1.035%** (0.096 -0.601 -34.511%**
A2my - - - 0.210 0.174%*  _22.423%**  _35 G53***
Ut -0.957 -2.941 0.850 1.132%%%  (0,229%** 0.104 -5.947

Ay -3.470%*  -3.425% -3.342%**  0.164 0.167** -14.649%** -15.198*

A2y, - - - 0.113 0.077 - -
Pt -1.303 -3.671%*  -1.692%* 0.868*** 0.076 -0.056 -26.016%**
Apy -5.647F** 5 641%**  _5.480*** 0.069 0.057 -21.287*** -24.104%**

1. tabldzat. Az ADF, az Ng—Perron és a KPSS egységgyok és stacionaritds tesztek valtozdkra
vonatkozé eredményei a forint-euré arfolyam esetén

A tesztek eredményei mellett a véltozok idésorainak abrait is figyelembe
vettilk a véltozdk integréltsagi fokdnak meghatirozdasakor. A véltozok ido-
sorainak abrai az 1. szdmu mellékletben lathatdk. A forint-eurd arfolyamnal
az eurézdna tolti be a kilfoldi ,,orszdg” szerepét. Az eurdzéna pénzkinilata
a tesztek alapjan elsd fokud integraltsdgot mutat (egyszer kell differencidlni,
hogy stacioner legyen, tehét egységgyok folyamat), csak az Ng—Perron tesztnél
meriil fel a stacionaritds halviny jele (csak 10%-on utasitja el a teszt a null-
hipotézist). De az idésor abrdjabdl jol kivehetd, hogy az eurézéna pénzkina-
latanak trendje van, igy nem lehet stacioner folyamat. Ellenben az eurézoéna
realjovedelménél az ADF és a KPSS teszt is bizonytalansidgot mutat a tekin-
tetben, hogy stacioner vagy egységgyok folyamatrdl van szé, az Ng—Perron
teszt pedig egyértelmiien stacionaritdst jelez. De az idOsor abrdjabol ebben
az esetben is kivehet6 egyfajta trend, tehét ez a folyamat sem lehet stacioner.
Mivel a Balassa—Samuelson hatas vizsgalatahoz a CPI és a PPI logaritmu-
sainak kiilonbségét hasznaltuk fel, ezért nem teszteljiik kiilon-kiilon a két
iddsort, csak a két idésor kiilonbségét. Az ADF teszt szerint a két iddsor
kiilénbsége az eurdzona esetén egyértelmiien I(1), a KPSS és az Ng—Perron

9A tablizatok oszlopai felett hasznalt jelolések: A) az idSsor tartalmaz konstanst, B)
konstanst és trendet is tartalmaz, C) az id8sor egyiket sem tartalmazza. Az adatok mel-
lett a csillagok jelzik azokat a szignifikancia szinteket, amelyeken a nullhipotézist el lehet
utasftani: * 10%, ** 5%, *** 1%. Az Ng—Perron teszt esetén csak az M Z, tesztstatisztikat
vettiik figyelembe.
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teszt pedig I(0)-t vagy I(1)-et mutat. Ugy tiinik, hogy ennek az idésornak is
trendje van, igy nem valdszinfi, hogy az I(0). A forint-euré drfolyam is hete-
rogén képet mutat. Az ADF teszt szerint elsé fokon integralt, a KPSS teszt
szerint méasod-, vagy harmadfokon integralt, az Ng—Perron teszt szerint pedig
vagy stacioner vagy elsé fokon integralt. A harmadfoki integraltsdg nem til
redlis, mint ahogy a stacionaritas sem, mert a folyamat abrdja alapjan ugy
tlnik, hogy ennek az idésornak is trendje van. Illetve a folyamat elsé dif-
ferencidjanak abrajan megfigyelheté néhany kiugréd érték, valdsziniileg ezek
okozzék, hogy a teszt I(3)-as folyamatot is jelez. A magyar pénzkinalatrol
sem lehet egyértelmii dontést hozni. Az ADF teszt egységgydk vagy satcioner
folyamatnak jelzi, a KPSS teszt a folyamat els6 differenciajat kovetGen bi-
zonytalankodik, I(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 realjévedelem stabilabb képet mutat. Az ADF
és az Ng—Perron teszt szerint is I(1)-es folyamat, csak a KPSS teszt mutat
I(1)-et vagy I(2)-t. A folyamat els§ differencidjanak dbrajan itt is megfigyel-
hetd egy kiugrd érték, ez okozhatja a teszt bizonytalankoddsdt. A magyar
CPI és a magyar PPI logaritmusainak kiilénbsége mindharom teszt szerint
vagy I1(0) vagy I(1). Az dbrabdl kivehetd trend miatt ez sem valészinti, hogy
stacioner folyamat (Dickey — Fuller [1979], Ng—Perron [2001], Kwiatkowski
et al. [1992]).
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ADF teszt KPSS teszt Ng—Perron teszt
A B C A B A B
USA 1980Q1-2012Q4
my -0.866 -2.034 5.415 1.407*** 0.142* 1.460 -2.562
Amy  -6.227FFF  _6.241%F*  -0.978 0.235 0.214**  -10.891** -46.303%**
vy -0.748 -2.328 2.309 1.354*** (.213** 0.900 -9.251
Ayy -5.663%*F*  _5.653**F*F  _5.042*%** 0.115 0.096 -38.947F**  _117.687***
Ddnia 1974Q1-2012Q4
et -2.166 -2.376 -0.233 0.235 0.126%* -9.447** -9.832
Aet -9.108%**  _9.101*** -9.138*** 0.065 0.049 -13.454%**  _58.055%**
me -1.297 -2.026 2.752 1.465*** (0.221***  1.205 -3.794
Amy -3.882%**  _3.981** -2.650%** (0.333 0.094 -13.362%* -16.099%*
Yt -2.176 -1.366 1.735 1.392*** (.252***  0.113 -6.469
Ay S7.036%F*  -7.294%FF  _6.735%** (.221 0.123%* -1.160 -2.189
A2y, - - - 0.165 0.097 0.287 0.026
Kanada 1973Q1-2012Q4
et -1.746 -1.499 -0.947 0.320 0.270*%**  -2.503 -3.710
Aet -8.840%**  _8.989***  _8.868*** (.404* 0.054 -70.253%**  _71.068***
A2e - - - 0.315 0.293%** - -
mg -3.579%F*  _3.219% 1.667 1.487*** (0.347***  0.982 -3.078
Amgy -2.512 -4.308%**  _2.011%*%  1.018%** (.243*** _-2.127 -30.070%**
A?my  -9.069%F* 9. 089%F*  _9 (31*** - -2.869 -37.159%**
Yt -1.155 -2.472 1.352 1.470%** 0.156** 0.344 -14.525%
Ay -6.592%F*  _6.589**F*  _6.417*** 0.109 0.067 -47.504%** 52 768***
Japdn 1980Q1-2012Q4
et -1.689 -2.492 -1.545 1.080*** 0.206** 0.179 -11.971
Aet -5.415%F* 5 38THHFK _5.204%** 0.072 0.056 -8.704** -8.704**
my -3.011%* -2.173 1.342 1.265*** 0.340** 0.066%** -4.567*
Amy -2.157 -3.040 -1.694%* 0.986*** (0.133* -5.310%**  -16.481%**
A2my -11.561%** _11.513%** _11.601*** 0.193 0.184** -2.471 -62.242%**
Yt -2.481 -2.473 0.509 0.919%** 0.259*%**  -1.763 -10.837
Ayt S7.663%F* 7 751FKK _7.661%*F*F 0.274 0.040 -52.406*%**  _56.531***

2. tabldzat. Az ADF, az Ng—Perron és a KPSS egységgyok és stacionaritds tesztek valtozdkra
vonatkozé eredményei a dolldrarfolyamok esetén

Az USA a toébbi arfolyam vizsgédlata sordn a kiilféldi orszag szerepét
tolti be (a csillaggal jelolt véltozdk), mivel hazai valuta/ dollér drfolyamokat
vizsgalunk. A tesztek alapjan mind az amerikai pénzkindlat, mind az amerikai
redljovedelem elsé foku integraltsdgot mutat. A dén valtozokrdl nem lehetett
ilyen egyértelmiien dontést hozni. A tesztek alapjin a dén korona-dollar
arfolyam vagy stacioner, vagy elsé fokon integralt. Bar az arfolyam idésoranak
abraja alapjan inkabb els6 fokon integraltnak latszik, mert ugy tiinik, trendje
van. A dén redljovedelem pedig egész heterogén képet mutat, I(1)-es vagy
1(2)-es folyamat, az I(3) nem tul realisztikus gazdasigi folyamatok esetén.
Ezen id6sor elsé differencidjanak abrajan megfigyelheté néhany kiugro érték,
valdszintileg ezek okozzdk a tesztek bizonytalansdgat. A pénzkindlat az egyet-
len, amirél egyértelmiien lehet dénteni, az elsé fokon integralt. A kanadai
fundamentumok még heterogénebb képet mutatnak, mint a dédn véltozdk. A
kanadai dolldr-amerikai dollar arfolyam I(1)-nek tiinik, a kanadai pénzkinélat
inkdbb I(1) vagy I(2), a redljévedelem pedig szintén els6 fokon integralt.
A kanadai pénzkindlat az egyetlen, ahol nem kiugré értékre, értékekre kell
gyanakodni az idGsor els6 differencidjanak abraja alapjan, hanem kifejezetten
toréspontra. Az idésor els6 szakaszaban jol kivehetd csokkend trend van, az
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utolsé szakaszban viszont eltiinik a trend, ami stacionaritdsra utal. Kanada
hivatalosan (de jure) 1991-ben tért at az infldcids célkovetésre (Ragan [2011]).
Ez okozhat valtozast a pénzkindlat viselkedésében, emiatt 1991Q1 és 2012Q4
kozott ujrateszteltiik a kanadai pénzkinalatot (14sd 4. szamui melléklet), de az
eredmények nem tdmasztjak ald ezt a feltételezést. A tesztek egyike sem jelez
stacionaritdst, az ADF és az Ng—Perron teszt egyértelmiien els6 foku integ-
raltsagot mutat, csak a KPSS tesztnél meriil fel a masodfoku integraltsag egy
halvény esélye. A jen-dollar drfolyam és a japan redljovedelem egyértelmiien
I(1)-es folyamat, mig a japan pénzkindlat kétszeresen integraltnak tiinik. A
kétszeres integraltsdgot okozhatja egy kiugré érték is, ami a japan pénzkinalat
els differencidjanak dbrdjan jol kitiinik. (Dickey — Fuller [1979], Ng — Perron
[2001], Kwiatkowski et al. [1992])

A hipotézis, hogy a vizsgdlt folyamatok elsé fokon integréaltak, nem min-
den esetben teljesiil, illetve bizonyos esetekben nem lehet egyértelmii dontést
hozni a folyamatok integraltsaganak fokardél. Néhany esetben pedig felmeriilt
a méasodfoku integréltsag lehetdsége (forint-eurd drfolyam, magyar pénzkindlat
és jovedelem, dén redljovedelem, kanadai pénzkindlat, japan pénzkinélat (bar
a legtobb esetben inkdbb nem tudunk déntést hozni az eredmények alapjan)),
de az irodalomban nem jellemzo6, hogy ezeket a valtozokat kétszeresen in-
tegralt valtozoként kezelik. Bar a masodfokon integralt valtozdk kezelésének
kiilén irodalma van (Granger—Lee [1989], Haldrup [1998]), ezeket a médszere-
ket jelen tanulmanyban nem alkalmazzuk, az kés6bbi kutatas targyat képezi.
Azt feltételezziik, hogy néhany kiugré érték (outlier) miatt mutatjak ezeket
az eredményeket a tesztek. Fzek a kiugré értékek a VAR modellekben pedig
dummykkal kezelve vannak. fgy a tovabbiakban a tesztelést mindharom
arfolyam esetén tovabb folytatjuk, mivel nem lehetlink teljesen biztosak az
eldzetes hipotézisiink elvetésében (a nem egyértelmii eseteknél minden folya-
mat I(1)-es is lehet).

3.3 Engle-Granger és Johansen kointegracios teszt
eredmények

Az Engle-Granger tesztet csak a kétvaltozds esetben futtattuk le, de mindkét
id6szakral®. Nem csak a szokdsos ADF teszttel teszteltilk a reziduumokat,
hanem a KPSS stacionaritéds teszttel és az Ng—Perron egységgyok teszttel is.
Mivel a kointegréacié tesztelése soran az ADF egységgyok tesztet nem maguk-
ra az adatokra futtatjuk, hanem mar egy becsiilt modell reziduumara, ezért
az eredeti kritikus értékek nem lesznek megfeleloek, mert a tesztstatisztika
eloszldsa megvaltozik (Engel-Yoo [1987]). Engel-Yoo [1987] és MacKinnon
[2010] is a kritikus értékek tjraszamoldsat javasolja az Engle-Granger koin-
tegracids teszt alkalmazdsa esetén. Mi MacKinnon [2010] alapjan szdmoltuk
ki az Engle-Granger kointegracids teszt kritikus értékeit az ADF teszthez.

10A reziduum alapt tesztek, csak egy kointegraciés kapcsolat jelenlétét feltételezik, de
az Otvaltozos esetben tobb ilyen kapcsolat is 1étezhet, ezért erre az esetre nem futtattunk
ilyen tipusu teszteket. Ellenben két valtozé esetén a kointegraciés vektorok maximalis
szama egy.
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A kétvaltozos specifikécid esetén, az egyes mintdinkon alkalmazhaté kritikus
értékek a 2. szamu mellékletben taldlhatéak. Az eredmények szinte egyik
esetben sem kedvezdek, leszamitva a forint eurd-arfolyam kétvaltozos speci-
fikacidjat. Ezen az egy eseten kiviil a hagyomédnyos ADF tesztet alkalmazd
Engle-Granger kointegraciés teszt egyik arfolyam esetén és egyik idOszak
esetén sem mutat kointegraciot a vizsgalt valtozok kozott. Az eredmények a
3. és a 4. tdblazatban lathatok.

ADF teszt KPSS teszt Ng—Perron teszt
A B C A B A B
1999Q1-2012Q4, kétvdltozds specifikdcio
ug, gup -4 177TRY -4.321%%  -4.218%** (0.270 0.187**  -31.368*** _33.387***
Aug gyp -7.075%%* -7.015%** -7.143*** 0.500** 0.500*%** -61.535%** -67.611%**
1999Q1-2012Q4, hdaromuvdltozds specifikdcié Balassa—Samuelson hatdssal
uy, Hur ~ -3.377 -3.296 -3.407 0.215 0.209%** -9.421%*  -20.679**
Auy gyr -6.565%** -6.841*** -6.630*** 0.289 0.328%**  _53.397*** _55.055***

3. tabldzat. Az ADF, az Ng—Perron és a KPSS egységgyok és stacionaritds tesztek reziduumokra
vonatkozé eredményei a forint-euré arfolyam esetén

A forint-euré arfolyam esetén a kétvaltozds specifikdciénal két teszt is
kointegraciét jelez: az ADF és az Ng—Perron teszt is, a KPSS teszt pedig bi-
zonytalan. Ezzel szemben a haromvaltozds specifikdcié esetén, mely megra-
gadja a Balassa—Samuelson hatast is, csak az Ng—Perron teszt jelez koin-
tegraciét, a KPSS teszt ismét bizonytalankodik és az ADF teszt egyértelmiien
els6 fokon integraltnak mutatja a reziduumot, ami a kointegracié hianyara
utal. fgy a tesztek alapjan a kétvaltozos specifikiacid esetén van esély a
kointegracié jelenlétére, mig a haromvaltozos specifikacio esetén nem tudunk
dontést hozni.

ADF teszt KPSS teszt Ng—Perron teszt
A B C A B A B

1974Q1/1973Q1/1980Q1-2012Q)4
uy, pkK ~ -2.480 -2.460 -2.487 0.123 0.124* -8.483**  -10.301
Aug prr -9.177%F% 9. 170%** -9.205*** 0.073 0.050 -22.431%*%  _64.469%**
U, CAD -1.409 -1.547 -1.421 0.232 0.217***  _5.206 -5.607
Aug,cap -8.635%HFF -8.723%F* _8.650%** (0.392* 0.065 -69.096*** -69.593%**
Ut JPY -1.225 -2.401 -1.230 1.091*** 0.189** 0.315 -12.279
Aug gpy  -5.090%F*% _5.068%*F* -4.959*%** 0.074 0.058 -16.978%*** _25.149%**

1974Q1/1973Q1/1980Q1-1997Q4
uy, pxkK  -1.723 -1.731 -1.732 0.209 0.207** -5.719% -5.729
Aug prE -7.253%F%  7.224%%* _7.291%** 0.091 0.085 -8.338%**  _37.030%**
U, CAD -2.634 -2.655 -2.650 0.142 0.136* -23.031*%**  -23.448%*
Aug.cap -2.931 -2.918 -2.929 0.084 0.086 -12.031*%*  -12.027
Ut JPY -1.972 -0.639 -1.977 0.540*%*  0.268***  -1.187 -1.130
Aug gpy  -T.084™F*F _7.492%F*% _7.155%** 0.633** 0.051 -4.288 -31.769%**

4. tdblazat. Az ADF, az Ng—Perron és a KPSS egységgyok és stacionarités tesztek reziduumokra
vonatkoz6 eredményei a a dollararfolyamok kétvaltozds specifikdcidéinak esetén

Azt varhatnénk, hogy a dollardrfolyamok esetén kedvez6bb eredményeket
kapunk, mar csak a hosszabb mintaid6szak miatt is. De egyik esetben sem
mutat kointegraciét a hagyomanyos, ADF teszttel futtatott Engle-Granger
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kointegracids teszt, egyik mintaidészak esetén sem. A dén koronéndl a KPSS
és az Ng—Perron teszt mindkét mintaidészaknal bizonytalankodik, I(0)-t vagy
I(1)-et mutat. A kanadai dollarnal a KPSS teszt ugyanezt mutatja mindkét
periédusra, viszont az Ng—Perron teszt a 1997-ig tarté periddus esetén sta-
cionernek jelzi a hibat, de a 2012-ig tarté mintaid6szaknal ismét egyértelmiien
I(1). A jen dollararfolyama mutatja a legrosszabb képet. A hosszabb id6szak-
ra egyértelmiien I(1)-es hibét jeleznek a tesztek, a révidebb iddszakra pedig
I(1)-et vagy I(2)-t. JOl lathatd, hogy az Engle-Granger tipusi kointegracids
tesztek a dollararfolyamoknal nem mutattak ki hosszu tava egyensulyi kap-
csolatot a nominalis arfolyam és a monetéris makrogazdasigi fundamentumok
kozott, a forint-eurd arfolyam esetén pedig csak egy specifikacié esetén van
erre esély, a kétvaltozos specifikacidnal.

A kointegracio létezését a valtozdk kozott Johansen teszttel is megvizsgdl-
tuk. Minden specifikacié esetén, mindkét idészakra futtattunk ilyen tipusu
kointegracids teszteket. Az eredmények a 3. szdmu mellékletben lathatdk.
Viszonylagos 6sszhang figyelheté meg a két tipusi kointegracids teszt ered-
ményei kozott a tekintetben, hogy a Johansen teszt sem mutatott ki koin-
tegraciot a kétvaltozos specifikacidk tobbsége esetén. Kivétel ez aldl a kanadai
dollar kétvaltozds specifikacidja a 2012-ig tarto idGszakra, illetve a forint-eurd
arfolyam hasonlé specifikdciéi. A dollararfolyamok esetén minden 6tvaltozos
specifikacié esetén sikerult kimutatni a kointegraciét, vagyis a hosszu tava
egyenstlyi kapcsolatot a nomindlis arfolyam és a monetéaris makrogazdasagi
fundamentumok kozétt. Ugyanez elmondhatd a forint-eurd arfolyam vala-
mennyi specifikdcidjara. Illetve az eredményekbol megfigyelheté, hogy a
kointegracids tesztek a korlatlan modellek esetén mutatnak kedvez6bb képet.
Tehét gyenge tesztelési koncepcidoban valamennyi arfolyam esetén talaltunk
bizonyitékot a monetéaris arfolyammodellek mellett bizonyos specifikdciok
esetén.

3.4 Kointegralt VAR modellek eredményei

A kointegralt VAR modellek eredményeirdl ésszességében elmondhatd, hogy
heterogén képet mutatnak. A korldtlan specifikacidk egyike esetén sem tudtuk
azonositani a monetaris arfolyammodellek hatédsait az arfolyamok hosszi
tava viselkedésében, s6t, a legtébb esetben maga a kointegracié sem volt
kimutathat6 a Johansen teszt altal sugallt eredmények ellenére. Ellenben a
kétvaltozds specifikaciokndl tobb esetben sikeriilt igazolni a monetaris mo-
dellek feltevéseit.

3.4.1 Forint-euré arfolyam

Nem tipikus a magyar irodalomban, hogy a forint-eur6 arfolyam hosszd tava
viselkedését vizsgdljak olyan szempontbdl, hogy az a monetaris modellek vé-
rakozasait tiikrozi-e vagy sem. A legtobb arfolyammal kapcsolatos irodalom
talan a savos arfolyamrendszerrel kapcsolatban irédott, mely felkeltette a
témaval foglalkozdk érdeklédését (pl. Darvas [2001], Nasz6di [2004]), illetve
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az euré bevezetésével kapcsolatban (pl. Neményi [2003], Tarafds [2001]). A
forint elorejelezhetoségét is tobbféle koncepcidban vizsgaljak az irodalomban:
példaul savon beliili elérejelezhetdségrol, illetve elorejelezhetetlenségérol Dar-
vas [1999] munkéjdban olvashatunk, egy eszkoz drazasi koncepciéban torténd
elérejelzési vizsgalatrdl pedig Naszodi 2011-es tanulmanyaban. Darvas Zsolt
és Schepp Zoltan 2007-es munkaja a hosszu lejaratu hataridés arfolyamok
stacionaritdsat feltételez6 hibakorrekcids modellel torténd elérejelzési ered-
ményekrél szdmol be, melyben a forintot is tesztelték. A forint esetében az
eredmények viszonylag kedvezéek voltak. (Darvas—Schepp [2007b]) Hasonld
vizsgalatot végeztek a fejlett ipari orszdgok valutaival kapcsolatban. Ezen
valutdkndl kedvez&bb eredményeket realizéltak, mint a kelet-kozép-eurdpai
valutdk vizsgalatdndl. (Darvas—Schepp [2007a]) A nemzetkozi irodalomban
is talalhatdk olyan tanulmanyok, melyek a kelet-k6zép eurdpai arfolyamokat
vizsgaljak, beleértve a forintot is, és ezek kozott inkabb megtaldlhatdk a
klasszikus monetdris modelleket tesztel$ tanulményok (pl. Crespo-Cuaresma
et al. [2003]).

A mi eredményeink hasonlitanak az irodalom eredményeihez a tekintet-
ben, hogy a Balassa—Samuelson hatdas modellbe foglalasaval a forint esetén
viszonylag kedvez& eredmények érheték el a tesztelés terén. Lathat6 (5. téb-
lazat), hogy azok a specifikdcidk, amelyek nem ragadjik meg a Balassa—Sa-
muelson hatést, teljesen negativ képet mutatnak. Viszont a Balassa—Samuel-
son hatast is megragadd korlatozott modellnél a valtozok elGjelei megfelelnek
a varakozasoknak. Valamennyi specifikacié esetén stacioner reziduumokat
talaltunk, még a Balassa—Samuelson hatdst nem tartalmazé specifikacidk
esetén is (4. melléklet).

Hétvaltozds Haromvaltozds Otvaltozds Kétvaltozds
modell modell modell modell
99Q1-12Q4 99Q1-12Q4 99Q1-12Q4 99Q1-12Q4
Restrikciék
B2 =1 B11 = -1 B2 =1 B11 = -1
€t -0.715%** €t -1 €t -29.172 €t -1
me -1 ft 4.488%** -1 ft -0.609%**
my 0.921%%%  py 7.833%F*%  mf 31.320%**% ¢ 14.708
Yt 1.024%** c -60.041%** 4y -19.942
Y -1.884%¥* yr o -41.843%%%
Dt -0.527*%*
Dy 0.135
c 24.270%**
hiba korr.e. 0.023 0.090%** -0.002 0.227%%*
AIC -43.316 -15.647 -29.079 -9.129
SBC -35.661 -13.314 -23.587 -8.466

Megjegyzés: A hét- és haromvaltozés modell a Balassa—Samuelson hatast is megragadja.
Je =[(me =mg) — (ye — y;)]

5. tabldzat. Kointegraciés vektorok a forint eur$ arfolyamanak esetén

A forint-eur6 arfolyamot minden specifikdcié esetén 1999Q1 és 2012Q4
kozott vizsgaltuk meg, illetve mindenhol egy egyenstlyi kapcsolatot becsiil-
tiink, ezért nem volt sziikség a vektorok identifikdlaséra, igy nem tettiink
restrikcidkat a véltozdkra (sem az elGjelekre). Az Gtvaltozds modell esetén az
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arfolyam gyengén exogén, azaz nem alkalmazkodik a hosszi tavi egyensily-
hoz, igy ez a becslés nem igazolja a monetaris arfolyammodellek feltevéseit.
A Johansen teszt egy kointegracids kapcsolatot javasolt:

my = 31.320 - m} — 41.843 -y . (29)

Mivel az arfolyamra nem lehetett normalni a vektort, igy a hazai pénzkinédlatra
norméltuk (Burke-Hunter [2005]). Az el8jelek elvben jok, ugyanis ha a mone-
taris arfolyammodellek egyenletét atrendezziik a pénzkindlatra, akkor pon-
tosan a becsiilt elGjeleket varjuk: azaz a kulfoldi pénzkinalatra pozitiv, a
kiilféldi redljovedelemre pedig negativ elGjelet. Az drfolyam és a hazai redl-
jovedelem nem volt szignifikdns a kointegraciés vektorban. De nem azt sze-
retnénk megtudni, hogy a hazai pénzkindlatot hogyan befolyasoljdk a funda-
mentumok, hanem hogy az arfolyamot hogyan befolyéasoljak ezek a valtozdk
hosszui tavon. fgy az arfolyam gyenge exogenitdsa mellett az is a monetaris
arfolyammodellek ellen sz6l, hogy az arfolyam nem szignifikans a hosszi tavia
egyensily kialakitdsaban. Az egyes kointegralt VAR modellek reziduumait az
LM autokorrelacids teszttel, a White-féle heteroszkedaszticitasi teszttel és a
Jarque—Bera-féle normalitas teszttel teszteltiik. A diagnosztikai eredmények
viszonylag kedvezdk, a reziduumok autokorreldlatlanok, homoszkedasztiku-
sak, csak a normalitdsi feltételt nem teljesitik.

A Balassa—Samuelson hatést is megragadd hétvéltozds specifikacional is
hasonlé a helyzet. Az drfolyam ebben az esetben is gyengén exogén, tehat
nem alkalmazkodik a hosszu tavi egyensulyhoz. fgy ez a becslés sem tamasztja
ald a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. A Johansen teszt hdrom vagy
négy egyensilyi mechanizmus jelenlétét jelzi, de nem sikeriilt olyan identifiké-
ciot taldlni, amelynél a reziduumok autokorrelacidja egy ilyen modell esetén
megfeleld lenne. Viszont egy egyensiilyi mechanizmus jelenléte esetén sikeriilt
egy elfogadhaté autokorrelaciéju modellt taldlni. A becsiilt egyensilyi me-
chanizmus a koévetkezo:

my = 24.270 — 0.715- ¢, + 0.921 - +1.024 -y, — 1.884 -y — 0.527-p, . (30)

A kointegracids vektort a hazai pénzkindlatra 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 valé rendezését kovetéen az arfolyamra pozitiv el6-
jelet varunk, mivel az arfolyam és a hazai pénzkinalat kozott pozitiv iranyua
kapcsolat van. Ugyanis a hazai pénzkinédlat ndvekedése leértékel6dést okoz az
arfolyamban, ha az a hazai valuta arat jelzi kiilféldi valutdban. De a becstlt
mechanizmus pontosan az ellenkezGjét mutatja. Illetve még rossz az elGjel
a hazai 4rindex-kiilonbségek!! esetén. A hazai pénzkinilat pozitivan befo-
lyéasolja az arfolyamot, viszont a hazai arindex-kiilonbségek negativan, mivel
valtozatlan arszinvonal mellett a kereskedelmi forgalomba nem keriilé javak
ardnak novekedése arfolyam felértékelédést okoz. Ugyanis a kereskedelmi

11 Azaz a teljes drszinvonal és a kereskedelmi forgalomba keriil8k javak drdnak kiilonbsége,
ami a kereskedelmi forgalomba nem keriil6 és keriil§ javak dra kozotti kiilonbséget proxyzza.



A monetaris makrogazdasagi fundamentumok szerepe . .. 39

forgalomba nem keriil6 javak aranak emelkedésével egyidoben a kereskedelmi
forgalomba keriil6 javak aranak csokkennie kell, hogy az arszinvonal ne val-
tozzon. Az egyenlet hazai pénzkinédlatra rendezésével a véart negativ el6jel
megfordul, igy a becsiilt mechanizmusban pozitiv eléjelet varunk. A t6bbi
valtozé eléjele megfelel a varakozasoknak. A diagnosztika kicsit rosszabb,
mint az el6z6 esetben, de még igy is autokorreldlatlanok a reziduumok, ho-
moszkedasztikusak, csak a normalitési feltétel sériil (6. tabldzat).

A kétvaltozds specifikicidt is megbecsiiltiik a Balassa—Samuelson hatés
megragadasa nélkiil és azzal egyiitt is, hogy 6Ossze tudjuk vetni az eredmé-
nyeket. A Balassa—Samuelson hatds modellbe foglalasa nélkiil nem jutottunk
eredményre. Két valtozo esetén a maximadlisan lehetséges kointegraciés vek-
torok szama egy, igy egy vektort becstltink:

er = 14.708 — 0.609 - [(my — mf) — (ye — y7)] - (31)

Az arfolyam alkalmazkodik a megbecsiilt kointegrécids vektorhoz, csak a fun-
damentumok eléjele nem felel meg a véarakozdsoknak. Ahhoz, hogy a vért
hatdsokat azonositani tudjuk, pozitivnak kellene lennie az egyiitthaténak (a
hazai pénzkinalat és a kiilfoldi realjovedelem novekedése leértékelodést, a kiil-
foldi pénzkinalat és a hazai redljovedelem névekedése felértékelddést okoz az
arfolyamban a monetdris drfolyammodellek szerint). A diagnosztikai eredmé-
nyek kedvezdek, mindharom feltételt teljesitik a reziduumok (6. tablazat).

Ezzel ellentétben a Balassa—Samuelson hatés figyelembevételével olyan
kointegraciés vektort sikeriilt megbecsiilni a kétvaltozds specifikacié esetén
(hdromvéltozés modell), melyben a véltozok el8jelei megfelelnek a monetéris
arfolyammodellek varakozasainak:

e = —60.041 + 4.488 - [(my —m}) — (i — )] — 7833 (pr —pi) . (32)

A fundamentumokbdl képzett kompozit valtozé ilyen Osszedllitdsban pozi-
tivan befolyasolja az arfolyamot, az arindex-kiilonbségek pedig negativan,
a fent emlitett okok miatt. Igy esetiinkben szignifikéns Balassa—Samuelson
hatés figyelheté meg. Az drfolyam alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz, a
hibakorrekcids egytitthatéja szignifikdnsan negativ (az arfolyam minusz egyre
valé normélds esetén pozitiv). Bar a kompozit valtozé egyiitthatéjanak mér-
téke tillépi a vért értéket, de nem extrém mértékben. Igy ebben az esetben
igazoltnak véljiikk a monetéris arfolyammodellek feltevéseit. A diagnosztikai
eredmények a tobbi esethez hasonldak, a reziduumok autokorreldlatlanok,
homoszkedasztikusak, csak a normalis eloszlds feltételét nem teljesitik (6.
tablazat).
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Hétvaltozds Haromvaltozds Otvaltozds Kétvaltozés
modell modell modell modell
99Q1-12Q4 99Q1-12Q4 99Q1-12Q4 99Q1-12Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték
Autokorreldciés LM tesztstatisztika

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 0.414
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 heteroszkedaszticitds teszt
1419.8 0.350 200.626 0.667 743.378  0.407 24.326  0.757
Normalitds teszt

ferdeség 1.109  0.993 0.243 0.970 1.048 0.959 0.775 0.679
csticsossig 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 hdaromvialtozés modell a Balassa—Samuelson hatast is megragadja.

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 0.916 19.788  0.758 4.334 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 0411 7487 0.112

)

)

6. tabldzat. A diagnosztika tesztstatisztikai a forint eur$ arfolyamanak esetén

3.4.2 Dan korona-dollar arfolyam

A dén korona dolldrarfolyama nem tartozik a leggyakrabban tesztelt ar-
folyamok kozé, de tobb panelelemzésben is fellelheto, és altalaban a ko-
rai panelelemzést alkalmazé tanulmanyok idGsorban is tesztelték a panelben
Osszegyujtott arfolyamokat. Rapach és Wohar 2002-es és 2004-es cikkében is
szerepel ez az arfolyam, amelyet mindkétszer idésoros technikdkkal is meg-
becstiltek. Rapach és Wohar [2002] mar a véltozdk integraltsigi fokdnak
tesztelésénél kudarccal szembesiilt a ddn korona-dollar drfolyam esetén. A
vizsgalt valtozdkat Ng—Perron egységgyok teszttel tesztelték, mely sordn az
arfolyam stacionernek bizonyult, ebben az esetben pedig nem &llhat fenn ko-
integracioé a nominalis arfolyam és a makrogazdasagi fundamentumok kozott.
A pénzkindlatok kiilénbsége els6 fokon integralt folyamatnak mutatkozott, a
jovedelem kiilonbségek tesztje pedig nem adott egyértelmii eredményt. Eves
adatokkal dolgoztak, az 1885 és 1995 kozotti periddust vizsgaltak meg. 2004-
es tanulmanyukban mar mas adatbazist hasznéltak fel a vizsgédlataikhoz,
Mark és Sul [2001] adatbézisét. Ezek negyedéves adatok, melyek az 1973Q1
és 1997Q1 kozotti idOszakot olelik fel. A redljovedelmet ez az adatbézis a
termelési indexszel kozelitette, mig a szerzék 2002-es cikkiikben redl GDP-
t hasznaltak a becsléshez. Hatféle idésoros technikat alkalmaztak: sima
legkisebb négyzetek mddszerét (OLS — ordinary least squares), ,teljesen
madositott” legkisebb négyzetek mddszerét (FM-OLS — fully modified or-
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dinary least squares)'?, dinamikus legkisebb négyzetek médszerét (DOLS)3,
vektor hibakorrekciés modellt maximum likelihood becsléssel, ,,1atszolag szét-
esé” modellt (SUR — seemingly unrelated model)!* és elosztott késleltetésit
autoregressziv modellt. Ezen kiviil Engle-Granger és Johansen kointegraciés
tesztet is futtattak. A szamos tesztelési mddszer ellenére idésoros technikaval
nem sikeriilt bizonyitékot taldlni a monetaris arfolyammodellek mellett a dan
korona-dollar arfolyam esetén. Volt olyan eljaras, mely sordn talaltak koin-
tegracios kapcsolatot, de a kointegracios vektor egytitthatdinak eléjelei nem
voltak Osszhangban az elméleti feltevésekkel, illetve olyan is el6fordult, hogy
az el6jelek helyesek voltak, de a vizsgalt valtozdk nem voltak szignifikansak.
A mi eredményeink sem mutatnak tul pozitiv képet. Az arfolyam harom
esetben mutat alkalmazkodast, bar a reziduumok mind a négy esetben sta-
cionerek (4. szdmu melléklet). Mindkét kétvaltozds esetben alkalmazkodik
a hosszu tavu egyensilyhoz, de a kointegraciés vektorban szereplé kompozit
valtozd egyiitthatdjanak elGjele nem a varakozasoknak megfelels. Illetve az
1997-ig vizsgalt 6tvéaltozds esetben is szignifikdns az arfolyam hibakorrekcids
egyltthatdja, azaz az egyik ,korlatlan” modell esetén, ahol csak az USA

pénzkinalatanak el6jele nem stimmel. Az eredmények az 7. tdblazatban
lathatok.
Otvaltozés Otvaltozés Kétvaltozds Kétvaltozés
modell modell modell modell
74Q1-12Q4 74Q1-97Q4 74Q1-12Q4 74Q1-97Q4
Restrikciék
Bz = —1 P11 =—1 P11 = —1 P11 =—1
et 0.751%*%* ¢, -1 et -1 et -1
me 0.468***  my 0.765 fr o -0.879%F*  fp _0.7T78%F*
m -1 mE o LBTTR
Yt S2.T15%** 4y -5.419%**
Yy 3.130%** g 1.022
c 13.767¥%* ¢ -45.282%**
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: fi = [(m¢ —m]) — (yt — yi)]

7. tdbldzat. Kointegraciés vektorok a dan korona dollararfolyamanak esetén

Az 6tvéltozds esetben az 1974Q1 és 2012Q4 kozotti idészakra vonatkozd
becslésnél nem tudtuk a dan korona-dollar arfolyamra normaélni a kointegra-
ciés vektort, mert az gyengén exogén volt. Azaz, ha eltérés kovetkezik be a
hosszi tavd egyensilytdl, akkor az arfolyam nem fog alkalmazkodni. Tehat
nem sikerilt a monetaris modellek feltevéseit igazolni. Ugyanez a helyzet

12Phillips, 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.

13Saikkonen, 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.

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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a hazai pénzkinalattal, szintén nem mutat alkalmazkodast a hosszu tavi
egyensulyhoz, igy végiil a kulfoldi pénzkinalatra normaltuk a kointegracios
vektort:

m; = 13.767 + 0.751 - e; + 0.468 - my — 2.715 -y +3.130- 5 . (33)

A kointegrécios vektor ebben az esetben sem a monetaris modellek feltevéseit
tiikrézi. Az arfolyam és a kiilfoldi pénzkinalat kozott a monetédris modellek
szerint negativ kapcsolatnak kell lenni: ha a kiilféldi pénzkinalat né, akkor
az drfolyam felértékelddik (ha az drfolyam a hazai valuta drat jelzi kiilfoldi
valutdban kifejezve). A t6bbi valtozé el6jele elvben jé, de nem azt szeretnék
megtudni, hogy a pénzkinalatra hogyan hatnak a monetéris fundamentumok,
hanem hogy azok az arfolyamot hogyan befolydsoljék. Illetve az arfolyam
nem szignifikdns hibakorrekciés egyiitthatdja esetén nincs egyensily, nincs
kointegracié. A diagnosztikai tesztek kedvezd eredményeket mutatnak: a
becslés reziduumai nem autokorreldltak, nem heteroszkedasztikusak, csak a
normalitési feltétel sériil (8. tabldzat).

Az 1997-ig becsiilt 6tvaltozds specifikicié esetén viszont nem volt akadélya
annak, hogy az arfolyamra normaljuk a kointegraciés vektort:

er = —45.282 + 1.577 - m} —5.419 - . (34)

Hasonléan az el6bbi esethez, szintén egy kointegracids kapcsolatot jelzett a
Johansen teszt. A hazai pénzkindlat és a kiilfoldi redljovedelem nem bizo-
nyult szignifikdnsnak, a kiilféldi pénzkindlat egytitthatdja pedig nem felel
meg a varakozdsoknak. Az egyenlet szerint a kiilfoldi pénzkindlat névekedése
a nomindlis arfolyam leértékelodését okozna, pedig ennek forditva kellene
torténni. Ebben az esetben az arfolyam felértékelddne, tehat ennek a valtozé-
nak az elgjele nem felel meg a varakozasoknak. Viszont a hazai redljovedelem
elojele megfelel, mivel a hazai realjovedelem névekedésének hatésara a nomi-
nalis arfolyam felértékelodik, s ezt jelzi a becstilt kointegracids vektor is. Bar
az arfolyam alkalmazkodadsi egytitthatdja szignifikans — azaz a valtozdk koin-
tegraltak, és hosszu tavon létrejon egyensuly az alkalmazkoddas révén —, mivel
a vektor el6jelei nem felelnek meg teljes mértékben a varakozasoknak, ezért
ebben az esetben sem talaltunk igazoldst a monetdris drfolyammodellek mel-
lett. A diagnosztika eredményei ugyanolyanok, mint az el6z6 becslés esetén
(8. tdbldzat). Tehdt a korlatlan modell becslési eredményei hasonlitanak a
forint-eurd arfolyam eredményeihez, egyik esetben sem talaltunk bizonyitékot
a monetaris arfolyammodellek mellett.

A kétvaltozds specifikiciok esetén sem kaptunk jobb eredményeket. A ma-
ximalisan lehetséges egy kointegracios vektort mindkét esetben az arfolyamra
normaltuk. Sajnos egyik esetben sem kaptunk pozitiv elgjelii egyutthatot a
fundamentumokra, bar az egyiitthaték mértéke kozelit a varthoz. Az 1974Q1
és 2012Q4 kozotti idGszakra becsult kointegraciés vektor:

e, = —0.879 - [(mt —my) — (yr — y,f)] , (35)
és az 1997Q4-ig becsiilt:
e, = —0.778 - [(mt —my) — (yr — y,f)] . (36)
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Az drfolyam mindkét esetben alkalmazkodik, azaz szignifikdns az arfolyam
hibakorrekciés egyiitthatéja, de sajnos mindkét specifikdciondl elméleti szem-
pontok szerint rossz vektorhoz alkalmazkodik az arfolyam. fgy hidba mu-
tathaté ki kointegracio, erds tesztelési koncepciéban ismét nem tudjuk iga-
zolni a monetaris modelleket. A diganosztikai tesztek kicsit jobbak, mint
az eloz6 esetben. Mindkét specifikacié reziduumai autokorrelalatlanok, ho-
moszkedasztikusak és normélis eloszldstak (8. tablazat). A korldtozott mo-
dellek esetén a forint-eurd jobban teljesitett, ott a Balassa—Samuelson hatast
is megragadd korlatozott specifikacié pozitiv eredményt mutatott, legalabbis
elojelek tekintetében.

Otvaltozds Otvaltozds Kétvaltozds Kétvaltozés
modell modell modell modell
74Q1-12Q4 74Q1-97Q4 74Q1-12Q4 74Q1-97Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték
Autokorreldciés 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 heteroszkedaszticitds teszt
549.150 0.997 521.830 0.840 14.407  0.977 31.835 0.984
Normalitds teszt

ferdeség 7.830 0.166 2.421  0.788 2.221  0.329 0.445 0.801
csticsossig 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

8. tdbldzat. A diagnosztika tesztstatisztikdi a ddn korona dolldrarfolyama esetén

3.4.3 Kanadai dollar-amerikai dollar arfolyam

A kanadai dollar-dollararfolyam tesztelésének is valtozdak az eredményei az
irodalomban. A korai vizsgilatok nem voltak til sikeresek a tekintetben,
hogy igazoljak fundamentumok szerepét a nomindlis arfolyam alakitasaban.
Backus [1984], Boothe és Poloz [1988], Marquez és Schinasi [1988] sem tudta
igazolni a monetaris arfolyammodellek feltevéseit a kanadai dollar esetén.
Boothe és Poloz [1988] figyelembe vette a pénzkereslet dinamikdjat, Mar-
quez és Schinasi [1988] pedig a pénzkindlatok speciédlis mérésével prébélt
eredményt elérni. De kés6bb mar a pozitiv eredményt hozé tanulmanyok
is feltiintek: Choudhry és szerzétarsai [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 monetdris arfolyammodellek feltevéseit is
igazolta ugyanezen az idoszakon. Johansen technikat alkalmaztak, és egy
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kointegraciés vektort becsiiltek, melynek egytitthatdi 6sszhangban voltak az
irodalommal, kivéve a kanadai jovedelmet, mert az nem volt szignifikdns. A
pénzkinalatokat M1-es adatokkal, a redljovedelmeket a termelési indexszel, a
kamatokat a hosszu lejarati allamkotvények kamataival kozelitették. Havi
adatokat becsiiltek 1950 oktdbere és 1962 majusa kozott. Korlatlan mo-
dellt becsiiltek, és nem tudtdk elutasitani a nullhipotézist, hogy a hazai és
a kiilfoldi valtozok egytitthatoi abszolut értékben azonosak. Elorejelzéseket
egyarant futtattak, melyek minden vizsgalt horizonton jobban szerepeltek,
mint a véletlen bolyongas.

Kouretas [1997] eredményei is aldtdmasztjak, hogy a monetdris drfolyam-
modellek képesek leirni a kanadai dollar dollararfolyamanak hosszi tavia
viselkedését. 1970 juiniusa és 1994 majusa kozott vizsgalta meg a kanadai
dollar dollararfolyamat havi adatokon, a realjovedelmet, mint legtobben, a
termelési indexszel kozelitette. Két kointegracids vektor 1étezését mutatta ki,
—ahogy mi is az egyik 6tvaltozds specifikdcid esetén, bar azokhoz az arfolyam
nem alkalmazkodott — és szintén egy restrikcidk nélkilli (nem feltételezte,
hogy a hazai és kiilfoldi véltozék egyiitthatdja ugyanaz), korldtlan modellt
becsiilt meg.

Késébb Cushman [2000] djravizsgalta Kouretas [1997] eredményeit egy
hosszabb adatbazison, de a becsiilt kointegracids vektor egyiitthatéi nem
voltak Osszhangban az elméleti feltevésekkel, tehat nem talalt bizonyitékot
a monetaris arfolyammodellek mellett. Kouretas-szal ellentétben egy koin-
tegracids vektort mutatott ki, és 1998-ig vizsgalta meg az adatokat. A vél-
tozbi és a becsiilt modell is hasonlé Kouretas [1997]-hez: a redljovedelmet &
is az ipari termelési indexszel kozelitette, és szintén egy restrikciék nélkiili
modellt becsiilt. A véltozdk koézott nem taldlt médsodfokon integrélt fo-
lyamatot. Groen [2000] Johansen-féle kointegrécids tesztet alkalmazott, de
nem kapott egyértelmii eredményeket. A teszt alapjan nem lehet eldénteni,
hogy van-e kointegracié a valtozok kozott, illetve a tesztek szerint egy és két
kointegraciés vektor jelenléte is elképzelhet6. Negyedéves adatokat vizsgalt
1973Q1-1994Q4 kozott, a realjovedelem mérésére a redl GDP-t hasznalta.
Francis és szerzétérsai [2001] havi adatokat vizsgélt meg 1974 és 1993 kozott,
szintén Johansen technika alkalmazasaval, melynek soran négy kointegracios
vektor jelenlétét mutattak ki. Nekik sikeriilt igazolniuk a monetaris modelle-
ket. Rapach és Wohar [2002] éves adatokon tesztelte a kanadai dollar dollar-
arfolyamat 1880 és 1995 kozott. Mar az arfolyam egységgyok tesztjének ered-
ménye sem volt egyértelmii. Majd a becslések soran altalaban rossz el6jeleket
kaptak, és nem voltak szignifikdnsak az egyes véltozdk. Upudhyaya és Prad-
han [2006] negyedéves adatokat vizsgalt 1991 és 1998 k6zott. Minden valtozé
els6 fokon integraltnak bizonyult a tesztek alapjan, és elutasitottak, hogy
nincs kointegracié a véaltozdk koézott. De a hibakorrekciés modell becslésekor
mér nem jartak sikerrel. Ezzel ellentétben Zhang és szerz6tdrsai [2007]-
nek sikeriilt kointegraciét kimutatni a nomindlis arfolyam és a makrogaz-
daségi fundamentumok kozott, illetve 9 honap és 1 év kozotti idohorizonton
az elérejelzési eredményeik is feliillmultak a véletlen bolyongasbdl szarmazo
elorejelzési eredményeket. Tobbek kozott a kanadai dollart is vizsgéltak.
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Johansen technikat alkalmaztak negyedéves, szezonalisan kiigazitott ada-
tokon 1975 és 2004 kozott. Egy korlatlan modellt becsiiltek meg, mely a
pénzkinalatok és a jovedelmek mellett a kamatokat is tartalmazta. Darvas
és Schepp [2007a] vizsgdlatdban szintén szerepelt a kanadai dolldr, mely-
ben hosszu lejarati hataridos arfolyamokat alkalmaznak az azonnali arfolyam
elérejelzésére. Az elbrejelzések értékeléséhez az 1990 és 2006 kozotti id6szakot
hasznaltak fel, és a kanadai dollar esetén is jobb elorejelzéseket kaptak az
egyes elorejelzési idohorizontokon, mint a véletlen bolyongas esetén. Mi az
otvaltozds ,korlatlan” modellek egyike esetén sem tudtuk igazolni a monetaris
arfolyammodellek empirikus érvényességét, de a kétvaltozds ,korlatozott”
modelleknél sikert konyvelhettiink el. Az el§jelek megfelelnek az elméleti fel-
tevéseknek, és az egytitthaték mértéke is kozelit a varthoz. Igaz, az aranyos-
sagi hipotézis nem teljesiil, de ezt nem is tekintettik sziikséges kritériumnak
a vizsgalt modell igazoldsahoz. Az 6tvaltozds specifikaciék kudarca ellenére
a reziduumok mind a négy esetben stacionerek a tesztek szerint (4. szdmui
melléklet). Az eredmények a 9. tdbldzatban lathatok.

Otvaltozés Otvaltozds Kétvaltozds Kétvaltozos
modell modell modell modell
73Q1-12Q4 73Q1-97Q4 73Q1-12Q4 73Q1-97Q4
Restrikcidk
B13 = —1 a5 = —1 B12 =0 B12 = —1 B11=—1 B11 = -1

B1a =0 P22 =0
a1 =0a12=0a51 =0 - _ _

et 0.800%**  0.259*%** ¢, 0.614%** ¢, -1 et -1
mi 0 0 my -1 fr 0.962%¥%* £, 0.600*
my -1 -0.404*** mj;  0.856%** ¢ -0.008*** ¢ -0.003
Yt 0 0.174%*%* 4 -3.375%*%* ¢ 2.810 c 1.648
yr o -2240%%F -1 yr  1.064
t 0.028 0.011 t 0.020
c 35.954 14.205 c 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: fi = [(m¢ —my) — (y: — y; )]

9. tabldzat. Kointegraciés vektorok a kanadai dollar dollararfolyaménak esetén

A kanadai dollar dollararfolyamanal az 1973Q1 és 2012Q4 kozotti idészak-
ra az Otvaltozos esetben a Johansen teszt két kointegraciés vektort jelzett,
igy két egyensiilyi mechanizmust becsiiltiink meg. Mivel az arfolyam mindkét
vektor esetén gyengén exogén volt, igy mas valtozokra kellett normalnunk a
vektorokat. A legjobb statisztikai tulajdonsagokkal rendelkezé identifikécid
gy addédott, hogy az egyik vektort a kilfoldi pénzkinalatra a masik vek-
tort pedig a kiilfoldi redljovedelemre norméltuk. A két kointegréciés vek-
tor nem lehet ugyanaz, nem tiikrozheti ugyanazokat a hatasokat, ezért re-
strikcidkkal identifikdltuk Oket a 2.3 pontban leirtaknak megfeleléen. Mivel
az arfolyam egyik vektorhoz sem alkalmazkodik, ezért nem jon létre hosszi
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tava egyensuly, igy a monetaris arfolyammodellek ebben az esetben sem iga-
zolhaték. A mintan becsiilt két kointegracids vektor a kiilfoldi pénzkindlatra
normalva:

my = 35.954 4+ 0.800 - e; — 2.240 - y; +0.028 - ¢, (37)
illetve a kiilfoldi realjovedelemre normalva:
y; = 14.205 4 0.259 - ¢, — 0.404 - m; +0.174 -y, +0.011 - ¢ . (38)

A vektorok sem igazéan tiikrozik a monetaris arfolyammodellek feltevéseit. Az
elsd kointegraciés vektorban (37) egyik valtozo el6jele sem felel meg a vara-
kozdsoknak, a mésodik vektor esetén (38) pedig a kiilf6ldi pénzkindlat eléjele
hibazik, bar a két vektor nem értelmezheté egymastdl teljesen fiiggetleniil. A
diagnosztikai eredmények olyanok, mint a legtobb esetben, a reziduumok nem
autokorreldltak, nem heteroszkedasztikusak, de nem is normalis eloszlastiak
(10. téblazat).

1973Q1 és 1997Q4 kozotti idészakra az 6tvaltozos modellnél a Johansen
teszt egy kointegracids kapcsolatot jelzett. Az arfolyam ebben az esetben is
gyengén exogénnak bizonyult, igy a hazai pénzkinalatra normaltuk a koin-
tegracios vektort:

my = 10.400 4+ 0.614 - e; + 0.856 - my — 3.375 -y + 0.020 - ¢ . (39)

A kilfoldi realjovedelem nem lett szignifikans, illetve a hazai redljévedelem
egyltthatdjanak elGjele eltér a varttol. A hazai redljovedelem novekedése
felértékelédést okoz az arfolyamban, ezért negativ elGjelet varunk erre a
valtozora az arfolyamra kifejezett egyenletben. A hazai pénzkinédlatra ren-
dezve az egyenletet az egyiitthatonak pozitivnak kellene lennie, de ennek az
ellenkezdje szerepel a megbecsiilt mechanizmusban. A kiilfoldi pénzkindlat
és az arfolyam egyiitthatéja megfelel a varakozdsoknak. A nem megfelel§
elojelti valtozokat tartalmazoé kointegracids vektor, és az arfolyam alkalmaz-
kodasdnak hidnya miatt sem detektdlhaték a monetaris arfolyammodellek
hatdsai. A diagnosztikai eredmények kifejezetten jok, az autokorrelalatlansag
és a homoszkedaszticitds mellett a normélis eloszlas feltételét is teljesitik a
reziduumok. A korldtlan modellek eredményei ismét hasonléak a forint-eurd
arfolyam eredményeihez, nem igazoljdk a monetaris drfolyammodellek &dltal
feltételezett hatasokat.

A fenti esetekkel ellentétben a kétvéltozds modellt 2012Q4-ig becsiilve
kifejezetten kedvezd eredményeket kaptunk. A fundamentumokbdl képzett
,,kompozit” valtozé egytitthatdjanak eléjele megfelel az elméleti feltevéseknek,
és a mértéke is nagyon kozel van a varthoz az arfolyamra normélt kointegra-
ciés vektorban:

e = 2.810 4 0.962 - [(m; —m) — (ye — y;)] — 0.008 - ¢ . (40)

Az arfolyam alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz, tehit kimutathaté a ko-
integracié a nomindlis arfolyam és monetaris makro-fundamentumok kozott,
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még akkor is, ha a hosszi tavi egyensilyi arfolyamban negativ trend, azaz
felértékeldési tendencia figyelheté meg. Mivel olyan kointegralt VAR mo-
dellt becsiiltiink, melyben az arfolyam alkalmazkodik a hosszi tavi egyen-
sulyhoz, amely a monetaris arfolyammodellek altal feltételezett hatasokat
ragadja meg, ezért ebben az esetben igazoltnak tekintjiik ezeket a modelleket.
A reziduumokra vonatkoz6 diagnosztikai eredmények mind a hérom feltételt
teljesitik (10. tédbldzat).

A kétvaltozos modellt 1997Q1-ig becsiilve szintén kedvez6 eredményeket
kaptunk. A fundamentumok el6jele pozitiv, az drfolyam pedig alkalmazkodik
a megbecstilt vektorhoz:

e = 1.648 + 0.600 - [(my —m}) — (y: — y7)] — 0.003 - £ . (41)

Bar a fundamentumok egyutthatéjanak értéke kicsit csokkent, de ez még igy
is a j6 eredmények kozé sorolhaté. A negativ trend ebben az esetben is megfi-
gyelhetd a hosszu tavu arfolyamban, de ettél még kimutathatoé a kointegréacio
a vizsgalt véltozok koézott. Ebben az esetben is elmondhatjuk, hogy a kanadai
dollar dollararfolyamanak hosszi tava viselkedése magyarazhaté a monetaris
arfolyammodellek feltevéseivel. A diagnosztikai eredmények ismét teljesitik
mind a hérom feltételt (10. téblazat). A kanadai dollar korldtozott mo-
delljeinek eredményei hasonléan pozitivak, mint a forint eurd arfolyaméanak
Balassa—Samuelson hatast is megragado korlatozott modelljének eredménye.

Otvaltozds Otvaltozds Kétvaltozds Kétvaltozés
modell modell modell modell
73Q1-12Q4 73Q1-97Q4 73Q1-12Q4 73Q1-97Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték
Autokorreldciés 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 24.222  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 22.411  0.612 1.152 0.886 3.833 0.429
LM stat.(8) 26.117  0.401 24.311  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 2.0561 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 heteroszkedaszticitds teszt
459.175  0.948 399.967 0.561 78.087 0.866 50.026 0.512
Normalitds teszt
ferdeség 13.437  0.020 0.857 0.973 0.216  0.897 0.454  0.797
csticsossag 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

10. tabldazat. A diagnosztika tesztstatisztikai a kanadai dolldr dollararfolyama esetén

3.4.4 Jen-dollar arfolyam

A jen-dolldr, illetve a dolldr-jen arfolyamot gyakran teszteli az irodalom, de
az eredmények altalaban vegyesek. Meese és Rogoff 1983-as tanulméanya el-
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s6sorban a monetaris arfolyammodellek elorejelzésének képességét tesztelte,
de mintan beliili becsléseket is végeztek. A vizsgdlt darfolyamok kozott a jen-
dollar arfolyam is szerepel. A szerzok a becslés eredményeivel elégedettek
voltak, nem ugy a modellek elorejelzd képességével. Hatféle technikat, koztitk
VAR modelleket is alkalmaztak havi adatokon 1973 maérciusatél 1981 ju-
niusdig. Frankel [1984] ezzel szemben id8soros technikdt alkalmazva nem
kapott az elmélettel Gsszhangban 1évé egytitthatékat a jen-dollar arfolyam
becslése sordn, havi adatokon 1974 és 1981 kozott. Groen [2000] nemcsak
panelben tesztelte a nominalis arfolyamokat, hanem id6sorban is az 1973Q1-
1994Q4 kozotti periédusban. A Johansen-féle kointegracios teszt a jen-dollar
arfolyam esetén elég bizonytalan képet mutatott, az eredmények alapjan nem
lehetett eldonteni, hogy van kointegracié a valtozdk kozott vagy nincs. Ezzel
ellentétben Dutt és Ghosh [2000]-nek sikeriilt kimutatnia a kointegraciét a
nomindlis arfolyam és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozott.
Szintén Johansen technikat alkalmaztak, s egy kointegracios vektort becstltek
meg havi adatokon. Fix (1959M1-1972M12) és rugalmas arfolyamrendszer
(1973M1-1996M12) alatt egyarant vizsgaltdk a jen-dollar drfolyamot, és mind-
két rezsim alatt igazoltdk a monetdris modelleket. Caporale és Pittis [2001] is
sikert konyvelhetett el a jen dollararfolyamanak vizsgalata soran. Negyedéves
adatokat becsiiltek 1975Q1 és 1997Q1 kozott, s egy korlatlan modellt speci-
fikaltak (a valtozdk a pénzkindlat, a jovedelem és a hosszu tavi kamat). VAR
modellt és FM-OLS-t is futtattak, mindkét esetben talaltak bizonyitékot
amellett, hogy a monetdris fundamentumok hosszi tdvon befolydsoljak a
nominalis arfolyamot a jen esetén. Ok is egy kointegraciés vektor jelenlétét
mutattdk ki. De tovabbra is sziilettek negativ képet festé tanulmanyok a jen
vizsgédlata tekintetében. Juselius és MacDonald [2004] els6sorban a PPP és a
fedezetlen kamatparitas fennalldsat vizsgalta a jen dollararfolyamra, és arra
a kovetkeztetésre jutottak, hogy inkabb a devizapiaci szereplok viselkedése
fontos az arfolyam meghatarozasaban, mint az arupiaci szereplék viselkedése.
Cheung és tarsai [2005] elérejelzéssel tesztelte a monetdris modelleket — Meese
és Rogoff [1983]-hoz hasonléan —, és a jen-dolldr arfolyamot is vizsgdlta. Az
eredmények alapjan hosszu tavon, hibakorrekcids eljarast alkalmazva néhany
esetben a modellek jobban teljesitettek, mint a véletlen bolyongas. Up-
udhyaya és Pradhan [2006] tébbek kozott a japan jen dolldrarfolyamat is
vizsgalta 1991Q1 és 1998Q4 kozott, negyedéves adatokon. Ok csak gyenge
koncepciéban tudtak igazolni a monetaris modellek érvényesiilését a vizsgalt
arfolyamok esetén. A tesztelt valtozok elsé fokon integraltak voltak, és nem
tudtak elutasitani, hogy nincs kointegracié a valtozok kozott. De a hibakor-
rekciés modellek becslésénél mar nem jartak sikerrel. Zhang és szerzétarsai
[2007] vizsgalata is kiterjedt a jen dolldrdrfolyamdra. Az eredmények ha-
sonléak a kanadai dollar eredményeihez: 1975Q1 és 2004Q4 kozott sikertilt
Johansen technikaval kimutatni a kointegraciot a valtozdk kozott, és a VEC
alapu elorejelzések els6sorban a 9 és 12 hénapos idShorizonton multak feliil a
véletlen bolyongasbol szarmazo elérejelzéseket. Darvas Zsolt és Schepp Zoltan
[2007a] tanulménydban a jen dollér drfolyamra is készitett el6rejelzéseket. A
jen dollararfolyama esetén is jobb elérejelzéseket kaptak az egyes elorejelzési
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id6horizontokon, mint a véletlen bolyongéds esetén. Chinn és Moore [2011]
az alap monetaris modelleken kivil egy modositott, ,,hibrid” monetaris mo-
dellt is vizsgalt. Havi frekvencian végeztek becslést, 1999. januartol 2007.
januérig. A mintan beliili becslés mellett eldrejelzéseket is készitettek. A
Johansen teszt ebben az esetben is egy kointegracids vektort jelzett a jen
dollararfolyamanak esetén, de az eredmények egyik modellnél sem voltak
6sszhangban az elméleti varakozdsokkal. Hunter és Ali [2013] szintén becstilt
egy modositott modellt az alap monetaris modellek mellett. A redlkamat-
kiilonbségek modelljét becsulték meg 1980Q1 és 2009Q4 kozott. Johansen
technikat alkalmaztak, és VAR modellt futtattak. Csak a médositott modell-
nél értek el sikert, az alap redlkamat-kiilonbségek modellje esetén az arfolyam
gyengén exogénnak bizonyult. Mi a jen-dollar arfolyam esetén is két speci-
fikaciot becsiiltiink meg két idészakra. Az 6tvaltozés modellek egyikénél két
kointegracids vektort mutatott a Johansen teszt, a tobbi esetben egy koin-
tegraciés vektort becsiiltiink. A kétvektoros esetben csak az egyik vektorhoz
alkalmazkodik az arfolyam, ezen kivil minden mas esetben szignifikans lett
a hibakorrekciés egytitthatd, de csak a kétvéltozos esetekben kaptunk az
elméleti varakozasoknak megfelel6 egytlitthatékat. De ezekben az estekben
nem csak az egyutthatdk eldjele megfelel6, a mértékiik is nagyon kozel van a
vérthoz. A reziduumok mind a négy esetben stacionerek a tesztek szerint (4.
szamu melléklet), ami kointegraciéra utalhat, igaz a 2012-ig tarté dtvaltozds
becslés ezt nem tdmasztja ald maradéktalanul. A jen-dollar arfolyam esetén
becstilt kointegraciés vektorok, az egyik Otvaltozds specifikacidé estén tett
megkotések és LR teszt, illetve az informacios kritériumok a 11. tablazatban
talalhatok.

Otvaltozés Otvaltozés Kétvaltozés Kétvaltozds
modell modell modell modell
80Q1-12Q4 80Q1-97Q4 80Q1-12Q4  80Q1-97Q4
Restrikcidk
B11=—-1023=—-10p13=0 B11=—-1 B11 = -1 B11 = -1

B15 =0 P22 =0
az; =0 aj2 =0an =0 - _ _

g2 =0

et -1 —11032*** et -1 et -1 et -1

m¢ -2.047*%* 0 my 1.941%* fr o 0.925%*%*% £, 1.016%**

my 0 -1 my -1.904

Yt 3.367***  29.234*** 4 1.220%*

yr 0 -30.004%**  yx -3.049%**

c 59.866 81.734
hiba korr.e.  0.064*** 0 0.040* 0.020* 0.031%**
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: fr = [(m¢ — my) — (y¢ — y;)]
11. tabldzat. Kointegraciés vektorok a japan jen dolldrarfolyaméanak esetén
A jen-dollar arfolyam 1980Q1 és 2012Q4 ko6zotti idbszak 6tvaltozds mo-

delljénél a Johansen teszt a kanadai esethez hasonléan két kointegréacios vek-
tort jelzett. Az arfolyam csak az elsé vektorhoz alkalmazkodik, a masodik
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vektorhoz nem, a hazai pénzkindlat pedig gyengén exogén, azaz egyik vektor-
hoz sem alkalmazkodik. fgy az els6 vektort az arfolyamra a masodik vektort
a kiilfoldi pénzkindlatra normaltuk. A vektorok identifikdlasdhoz pedig a 2.3
pontban leirtak alapjan restrikciékat tettiink. A becsiilt két kointegracids
vektor:
e = 59.866 — 2.047 - my + 3.367 - y; (42)
és
m; = 81.734 — 11.032 - e; + 29.234 - y, — 30.004 - y; . (43)
Az els6 vektorndl (42) egyik véltozo el8jele sem felel meg a varakozdsoknak,
a mésodik vektornal (43) pedig a redljovedelmek egyiitthatéi nem jok, bar
ismét meg kell jegyezni, hogy a két vektor nem értelmezheté egymastdl tel-
jesen fiiggetleniil. A hazai pénzkindlatra pozitiv egyiitthatét varunk, mert
annak novekedése leértékelédést okoz az drfolyamban. A hazai redljovedelem
esetén pedig negativ elGjeliinek kellene lennie az egytitthaténak, mivel a hazai
realjovedelem noévekedése felértékelédést okoz az arfolyamban. A kilfoldi re-
aljovedelem esetén pedig épp forditott a helyzet. Ha az egyenlet a kulfoldi
pénzkinalatra van rendezve, akkor is ezeket az elGjeleket varjuk a realjovedel-
mek esetén. Mivel a kointegracids vektorok nem a monetaris arfolyammodellek
hatasait tiikrozik, ezért ebben az esetben nem mondhaté el, hogy a jen-
dollar arfolyam hosszu tava viselkedése magyarazhaté a monetaris arfolyam-
modellekkel. A diagnosztikai eredmények olyanok, mint a legtobb esetben,
a reziduumok autokorrelalatlanok, homoszkedasztikusak, de nem normalis
eloszlastak (12. tablazat).
Az 6tvialtozds sepcifikacidt 1997Q4-ig becsiilve sem kaptunk sokkal masabb
eredményeket. A Johansen teszt egy egyensilyi kapcsolatot jelzett, melyet
az arfolyamra normaltunk:

e = 1.941 - my + 1.220 -y, — 3.049 -y} . (44)

A hazai pénzkindlat egyiitthatéja a varakozdsoknak megfelels, pozitiv, de a
realjovedelmek egyiitthatdja ismét nem jé. A hazai és a kiilfldi redljovedelem
egyltthatdja is ellentétes az elmélet altal vart elGjellel. Bar az arfolyam al-
kalmazkoddst mutat a megbecsiilt egyensilyi kapcsolathoz, igy a valtozdk
kointegraltnak tekinthetk, de a kointegracios vektor elgjelei nem tiikrozik a
monetaris arfolyammodellek varakozéasait. fgy er0s tesztelési koncepciéban
ebben az esetben sem tudtuk igazolni a monetdaris arfolyammodellek fel-
tevéseit. A diagnosztika eredményei jobbak az elézd becsléshez képest, a
reziduumok a normalitasi feltételt is teljesitik a mdésik két feltétel mellett
(12. téblazat).

A kétvaltozds specifikdciék mindkét iddszakra sikeres eredményeket hoz-
tak. Az arfolyam alkalmazkoddsi paramétere mindkét esetben szignifikdnsan
negativ (az drfolyam minusz egyre val6 norméldsa esetén pozitiv), és mindkét
becsiilt vektor a monetéris arfolyammodellek varakozésait tiikrozi. A 2012Q1-
ig becstlt kointegraciés vektor:

e = 0925 [(my —mi) — (v~ v7)] (45)
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az 1997Q4-ig becsiilt kointegraciés vektor:
er = 1.016 - [(my —my) — (g — ;)] - (46)

A fundamentumok egyiitthatdjanak eljele mindkét esetben pozitiv, és a mér-
tékiik is kozel van a vart +1-es értékhez. fgy beazonosithaték a vart hata-
sok: a hazai pénzkinalat és a kiilfoldi realjovedelem novekedésének hatasara
az arfolyam leértékelodik, a kiulfoldi pénzkinalat és a hazai redljovedelem
novekedésének hatdsara pedig felértékelodik az arfolyam. Ezekben az ese-
tekben elmondhatjuk, hogy a jen-dollar arfolyam hosszi tdvi viselkedése
magyardzhaté a monetdris drfolyammodellek feltevéseivel. A diagnosztikai
eredmények a megszokottak, a 2012-ig becsiilt modell reziduumai teljesitik
az autokorreldlatlansidgot és a homoszkedaszticitast, a 1997Q4-ig becsiilt mo-
dell reziduumai pedig ezen a két feltételen kiviil a normalitast is teljesitik
(12. téblazat). Az eredmények ezekben az esetekben is hasonléak a forint
eredményekhez, a korlatozott modellek esetén kedvezé eredményekre jutot-
tunk, a korlatlan modellek esetén viszont kedvezotlenekre.

Otvaltozés Otvaltozds Kétvaltozds Kétvaltozés
modell modell modell modell
80Q1-12Q4 80Q1-97Q4 80Q1-12Q4 80Q1-97Q4

tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték tesztstat. p-érték
Autokorreldciés LM tesztstatisztika

LM stat.(1) 36.894  0.059 22.671  0.597 1.309 0.860 1777 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 heteroszkedaszticitds teszt
296.388 0.767 178.291  0.999 73.854  0.972 18.427 0.782
Normalitds teszt
ferdeség 19.785  0.001 3.117  0.682 10.367  0.006 0.026  0.987
csticsossag 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

12. tdbldzat. A diagnosztika tesztstatisztikdi a japan jen dollararfolyama esetén

4 Konkluzio

A nominalis drfolyam és a monetaris makrogazdasdgi fundamentumok kozotti
hosszui tavi egyensilyi kapcsolat a monetaris arfolyammodellekkel irhato le.
A monetaris arfolyammodellek fontos elméleti megkdzelitései az arfolyam
meghatarozasdnak hosszu tavon, ennek ellenére empirikus igazoldsuk nem til
meggy6z0. A korai id6soros tesztelések tébbségének nem sikeriilt igazolnia a
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modellt empirikusan. Ennek egyik oka az egységgyok és kointegracios tesztek
alacsony ereje. A tesztek ereje két médon novelhetd: panelbe rendezziik az
adatokat, és egyidejlileg tobb idGsort vizsgalunk; vagy még hosszabb adat-
sorokat teszteliink. Mi a masodik mddszerrel probaltunk empirikus igazolast
nyerni a monetaris modellek redukalt formdja mellett néhany OECD orszag
devizadrfolyamanak esetén.

A dan korona, a kanadai dollar és a jen dollararfolyamait vizsgdltuk
meg negyedéves bontasban a lebegtetés idészaka alatt kétféle specifikacioban
(6tvéltozds, kétvéltozds modell), két idészakra: 1997-ig és 2012-ig. Emellett
Osszehasonlitasként kozoltitk a forint-eurd arfolyam eredményeit is, szintén
két specifikdcié esetén. A vialtozok integraltsagi fokanak tesztelését kdvetden
Engle-Granger teszttel és Johansen teszttel vizsgaltuk meg, hogy kointeg-
raltak-e a valtozéink, azaz gyenge koncepcioban teszteltiik a monetéris ar-
folyammodelleket. Az Engle—Granger tesztet csak a kétvaltozds esetre fut-
tattuk le, de mindkét idészakra. A dén korondndl és a kanadai dollarndl
az eredmények bizonytalanok, de inkabb a kointegracié hianyat jelzik, a jen
dollar arfolyam esetén pedig egyértelmiien nem mutat az Engle-Granger teszt
kointegraciét. A forintndl a kétvaltozds specifikdciéndl van esély a kointeg-
raciéra, viszont a haromvaltozds specifikacié szintén a kointegracié hidnyat
jelzi. A Johansen teszt eredmények viszonylag 6sszhangban vannak az Engle—
Granger teszt eredményekkel, a legtobb kétvaltozos specifikacid esetén nem
jelzett kointegréciot (kivéve a kanadai dollért és a forintot) a teszt, viszont va-
lamennyi 6tvaltozds specifikaciondl kimutatta a hosszu tavi egyensilyi kap-
csolat 1étezését a vizsgalt valtozok kozott.

A kointegralt VAR modellek — ez egyfajta erds koncepciéban torténd
tesztelése a modelleknek — eredményei specifikdciénként és arfolyamonként
is eltéréek. Erdekes, hogy pont azoknal a specifikaciokndl nem értiink el
pozitiv eredményeket, amelyeknél a tesztek kimutattak a kointegracié je-
lenlétét. A korldtlan specifikdcidk becslésénél egy esetben sem igazolhatdk a
monetaris arfolyammodellek feltevései, de a korlatozott specifikacidk esetén
— a dan korona dollararfolyamanak kivételével — igazolhatdk az elméleti fel-
tevések. A forint-eurd arfolyamrdl ugyanez mondhaté el, de csak annal
a specifikacional, melynél a Balassa—Samuelson hatast a modellbe foglal-
tuk. A legjobb eredményeket a jen-dollar arfolyamra kaptuk. fgy elmond-
hatd, hogy bizonyos specifikacidk esetén minden arfolyamndl taldltunk em-
pirikus igazolast arra, hogy a monetdris makrogazdasigi fundamentumok
fontos szerepet jatszanak a vizsgalt arfolyamok hosszi tavi viselkedésének
alakitdsaban.
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2. melléklet

Az Engle—Granger teszt szamolt kritikus értékei az ADF
egységgyok teszthez MacKinnon [2010] alapjan

Kétvaltozés specifikicid Haromvéltozds specifikicié (B.—S. hatéssal)
1999Q1-2012Q4 1999Q1-2012Q4
Trend nélkiil

1% —3.9001 + =12:834 4 —30.08 — _4 098 1% —4,2981+ =372 4 =637 — _4 559

56 56
5% —3.3377+ =220 4 =B98 — 3447 5% -3.7429 + =5352 4 =134l — 3896
10% —3.0462 + =599 4 =503 — 3121 10% —3.4518 + =821 4 =219 — 3564
Trenddel
1% —4.3266 + =223 4 =3408 — 4615 1% —4.6676+ —5:222 4 =235 — 5013
5% —3.7809 + =242 | 1806 — 3954 5% -4.1193+ —12024 | 1515 _ 4338
10% —3.4959 + =220 | —401 — 3626 10% —3.8344 + =158 4 =435 — 4 000
M2.1. tabldzat. Forint-eurd arfolyam
Kétvaltozds specifikacié Kétvaltozds specifikacié
1974Q1-2012Q4 1974Q1-1997Q4

Trend nélkiil
1% —3.9001 + =L%:584 4 =8008 — 3969 1% -—3.9001+ —Lo:234 4 =80.03 — 4013

156 96
—5.967 —8.98 __ —5.967 —8.98 __
5% —3.3377+ =355 + Trez = —3-376 5% —3.3377+ —%= + ez = —3.401
—4.069 —5.73 __ —4.069 =5.73 __
10% —3.0462 + —55= + s = —3.072 10% —3.0462 + —&= + ez = —3.089
Trenddel
—15.531 —34.03 __ —15.531 —34.03 _
1% —4.3266+ —1:331 4 =3405 — 4498 1% -4.3266 + —12:23L 4 =3403 — 4 497
—9.421 | —15.06 _ —9.421 | —15.06 _
5% —3.7809 + —35= + —sez. = —3:842 5% —3.7809 + —55= + ez~ = —3.881
—7.203 | —4.01 _ —7.203 | —4.01 _
10% —3.4959 + — 55~ + Thez — —5-542 10% —3.4959 + —5&= + ez = —3.571
M2.2. tabldzat. Dan korona-dollar arfolyam
Kétvaltozds specifikacio Kétvaltozds specifikacié
1973Q1-2012Q4 1973Q1-1997Q4

Trend nélkul
1% —3.9001 + =L0:534 4 =80.03 — 3967 1% -3.9001+ =L%:534 4 =30.03 — _4 o3

160 1602 1002
5% —3.3377+ =007 =898 — 3375 5% -—3.3377+ —S067 4 B985 _ 3308
10% —3.0462 + =3:20% + =58 — —3.072  10% —3.0462 + =302 4+ S22 — —3.087
Trenddel
1% —4.3266 + —L%:531 4 3403 — 4425 1% —4.3266+ =081 =303 — _4.485
5% —3.7809 + =421 4 =1806 — 3840 5% —3.7809 + =42 4 =1806 — 3877
10% —3.4959 + =T:20% 4 =4Ol — 3541 10% —3.4959 + —L203 4 =AOL — 3568

M2.3. tabldzat. Kanadai dollar-dollar arfolyam
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Kétvaltozds specifikacio Kétvaltozés specifikacid
1980Q1-2012Q4 1980Q1-1997Q4
Trend nélkil

1% —3.9001 + =1353% 4 —3093 — 3982 1% —3.9001+ —13:58% 4 —30.93 — _4 052

132 72
5% —3.3377+ =201 + =898 — 3383 5% -3.3377+ =587 + =898 — 3422
10% —3.0462 + =3320% + =28 = —3.077  10% —3.0462 + =302 4 =18 — _3.104
Trenddel
1% —4.3266+ —L3531 4+ =308 — 4446 1% —4.3266 + =128  =33,03 — 4549
5% —3.7809 + =221 4+ =1596 — 3853 5% —3.7809 + =332 4+ =1306 = 3915
10% —3.4959 + =L208 4 =4Ol — 3551 10% —3.4959 + —£203 4 =401 — 3597

M2.4. tabldzat. Jen-dollar arfolyam

3. melléklet

Johansen kointegracios teszt eredmények az egyes speci-
fikacidk esetén

A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték

feltételezett szdma érték
Nulla 0.8241 245.1747 134.6780 0.000
Legaldbb 1 0.6739 154.8014 103.8473 0.000
Legaldbb 2 0.5478 96.5408 76.9728 0.001
Legaldbb 3 0.3413 55.2766 54.0790 0.039
Legaldbb 4 0.2856 33.5698 35.1928 0.074
Legaldbb 5 0.2012 16.0812 20.2618 0.171
Legaldbb 6 0.0811 4.3977 9.1646 0.356
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.8241 90.3734 47.0790 0.000
Legaldbb 1 0.6739 58.2606 40.9568 0.000
Legaldbb 2 0.5478 41.2642 34.8059 0.007
Legaldbb 3 0.3413 21.7068 28.5881 0.293
Legaldbb 4 0.2856 17.4886 22.2996 0.205
Legaldbb 5 0.2012 11.6835 15.8921 0.205
Legaldbb 6 0.0811 4.3977 9.1646 0.356

M3.1. tdbldzat. Johansen teszt a Balassa—Samuelson hatast is megragadé hétvaltozés modell,
HUF-EUR &rfolyam, 1999Q1-2012Q4 esetén

A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték

feltételezett szama érték
Nulla 0.4079 38.8812 35.1928 0.0191
Legaldbb 1 0.1512 12.6778 20.2618 0.3901
Legaldbb 2 0.0857 4.4798 9.1645 0.3453
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték

feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.4079 26.2035 22.2996 0.0135
Legaldbb 1 0.1512 8.1979 15.8921 0.5242
Legaldbb 2 0.0857 4.4798 9.1646 0.3453

M3.2. tabldzat. Johansen teszt a Balassa—Samuelson hatdst is megragadé haromvaltozés modell,
HUF-EUR &rfolyam, 1999Q1-2012Q4 esetén
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A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szdma érték
Nulla 0.4288 65.6205 60.0614 0.0158
Legaldbb 1 0.2731 37.0639 40.1749 0.0994
Legaldbb 2 0.2407 20.7943 24.2760 0.1292
Legaldbb 3 0.0772 6.7517 12.3209 0.3506
Legaldbb 4 0.0507 2.6551 4.1299 0.1220
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.4288 28.5566 30.4396 0.0844
Legaldbb 1 0.2731 16.2696 24.1592 0.3993
Legaldbb 2 0.2407 14.0427 17.7973 0.1682
Legaldbb 3 0.0772 4.0965 11.2248 0.6131
Legaldbb 4 0.0507 2.6551 4.1299 0.1220
M3.3. tdbldzat. Johansen teszt az 6tvaltozés modell, HUF-EUR arfolyam,
1999Q1-2012Q4 esetén
A kointegracidés vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus = p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.2574 16.1073 15.4947 0.0404
Legaldbb 1 0.0007 0.0384 3.8415 0.8446
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.2574 16.0689 14.2646 0.0256
Legaldbb 1 0.0007 0.0384 3.8415 0.8446
M3.4. tabldzat. Johansen teszt a kétvaltozés modell, HUF-EUR &rfolyam,
1999Q1-2012Q4 esetén
A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szdma érték
Nulla 0.2637 78.9706 76.9728 0.0349
Legaldbb 1 0.0973 32.4495 54.0790 0.8320
Legaldbb 2 0.0502 16.8842 35.1928 0.8910
Legaldbb 3 0.0362 9.0542 20.2618 0.7312
Legaldbb 4 0.0225 3.4534 9.1646 0.4996
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.2637 46.5211 34.8059 0.0013
Legaldbb 1 0.0973 15.5653 28.5881 0.7759
Legaldbb 2 0.0502 7.8300 22.2996 0.9588
Legaldbb 3 0.0362 5.6008 15.8921 0.8310
Legaldbb 4 0.0225 3.4534 9.1646 0.4996

M3.5. tabldzat. Johansen teszt az 6tvaltozés modell, DKK-USD arfolyam,
1974Q1-2012Q4 esetén



62 Szabd Andrea

A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.4003 97.7896 76.9728 0.0006
Legalabb 1 0.2291 50.7534 54.0790 0.0959
Legaldbb 2 0.1911 26.8168 35.1928 0.2982
Legaldbb 3 0.0545 7.3077 20.2618 0.8768
Legaldbb 4 0.0231 2.1509 9.1646 0.7475
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.4003 47.0362 34.8059 0.0011
Legaldbb 1 0.2291 23.9366 28.5881 0.1757
Legaldbb 2 0.1911 19.5091 22.2996 0.1172
Legaldbb 3 0.0545 5.1567 15.8921 0.8744
Legaldbb 4 0.0231 2.1509 9.1646 0.7475
MS3.6. tabldzat. Johansen teszt az 6tvaltozés modell, DKK-USD &rfolyam,
1974Q1-1997Q4 esetén
A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.0652 16.3850 24.2760 0.3523
Legaldbb 1 0.0378 6.0042 12.3209 0.4355
Legaldbb 2 0.0004 0.0684 4.1299 0.8302
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.0652 10.3807 17.7973 0.4459
Legaldbb 1 0.0378 5.9358 11.2248 0.3570
Legaldbb 2 0.0004 0.0684 4.1299 0.8302
M3.7. tabldzat. Johansen teszt a kétviltozés modell, DKK-USD &rfolyam,
1974Q1-2012Q4 esetén
A kointegracids 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 kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os 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

M3.8. tabldzat. Johansen teszt a kétviltozés modell, DKK-USD &rfolyam,
1974Q1-1997Q4 esetén
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A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szdma érték
Nulla 0.2260 100.1349 79.3415 0.0006
Legaldbb 1 0.1934 59.9129 55.2458 0.0184
Legaldbb 2 0.0887 26.1652 35.0109 0.3184
Legaldbb 3 0.0575 11.5854 18.3977 0.3408
Legaldbb 4 0.0145 2.2909 3.8415 0.1301
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.2260 40.2220 37.1636 0.0216
Legaldbb 1 0.1934 33.7478 30.8151 0.0213
Legaldbb 2 0.0887 14.5798 24.2520 0.5350
Legaldbb 3 0.0575 9.2945 17.1477 0.4654
Legaldbb 4 0.0145 2.2909 3.8415 0.1301
M3.9. tabldzat. Johansen teszt az 6tvaltozés modell, CAD-USD arfolyam,
1973Q1-2012Q4 esetén
A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szdma érték
Nulla 0.3809 72.1234 79.3415 0.1545
Legaldbb 1 0.1011 25.6107 55.2458 0.9871
Legaldbb 2 0.0864 15.2728 35.0109 0.9352
Legaldbb 3 0.0646 6.5098 18.3977 0.8267
Legaldbb 4 0.0003 0.0285 3.8415 0.8660
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.3809 46.5127 37.1636 0.0032
Legaldbb 1 0.1011 10.3379 30.8151 0.9974
Legaldbb 2 0.0864 8.7629 24.2520 0.9575
Legaldbb 3 0.0646 6.4814 17.1477 0.7683
Legaldbb 4 0.0003 0.0285 3.8415 0.8660
M3.10. tdbldzat. Johansen teszt az 6tvéltozdés modell, CAD-USD é&rfolyam,
1973Q1-1997Q4 esetén
A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.1245 24.4189 25.8721 0.0750
Legaldbb 1 0.0262 4.0692 12.5180 0.7321
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.1245 20.3497 19.3870 0.0362
Legaldbb 1 0.0262 4.0692 12.5180 0.7321

M3.11. tdbldzat. Johansen teszt a kétvaltozés modell, CAD-USD arfolyam,
1973Q1-2012Q4 esetén
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A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.1231 26.0975 42.9153 0.7321
Legaldbb 1 0.0961 13.4850 25.8721 0.6997
Legaldbb 2 0.0387 3.7850 12.5180 0.7730
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.1231 12.6125 25.8232 0.8322
Legaldbb 1 0.0961 9.6999 19.3870 0.6509
Legaldbb 2 0.0387 3.7850 12.5180 0.7730
MS3.12. tabldzat. Johansen teszt a kétvaltozés modell, CAD-USD &rfolyam,
1973Q1-1997Q4 esetén
A kointegracids 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
Legaldbb 3 0.0682 9.6342 15.4947 0.3099
Legaldbb 4 0.0035 0.4576 3.8415 0.4987
A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték
Nulla 0.2724 41.3393 33.8769 0.0054
Legaldbb 1 0.2144 31.3614 27.5843 0.0156
Legaldbb 2 0.1271 17.6646 21.1316 0.1429
Legaldbb 3 0.0682 9.1766 14.2646 0.2718
Legaldbb 4 0.0035 0.4576 3.8415 0.4987
MS3.18. tdabldzat. Johansen teszt az 6tviltozdés modell, JPY-USD &rfolyam,
1980Q1-2012Q4 esetén
A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama érték
Nulla 0.3988 70.6393 60.0614 0.0049
Legaldbb 1 0.2022 35.0261 40.1749 0.1499
Legalabb 2 0.1539 19.2141 24.2760 0.1906
Legaldbb 3 0.1012 7.5188 12.3209 0.2765
Legaldbb 4 0.0008 0.0542 4.1299 0.8486
A kointegracids 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
Legaldbb 2 0.1539 11.6953 17.7973 0.3242
Legaldbb 3 0.1012 7.4645 11.2248 0.2118
Legaldbb 4 0.0008 0.0542 4.1299 0.8486

M3.14. tdbldzat. Johansen teszt az 6tvaltozés modell, JPY-USD arfolyam,

1980Q1-1997Q4 esetén
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A kointegracids vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama érték

Nulla 0.0580 8.3842 12.3209 0.2084

Legaldbb 1 0.0073 0.9154 4.1299 0.3920

A kointegracids vektorok — Sajatérték Maximum 5%-os kritikus = p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték

Nulla 0.0580 7.4688 11.2248 0.2115

Legaldbb 1 0.0073 0.9154 4.1299 0.3920

MS3.15. tabldzat. Johansen teszt a kétvaltozés modell, JPY-USD &rfolyam,
1980Q1-2012Q4 esetén

A kointegracidés vektorok — Sajatérték Nyom teszt 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama érték

Nulla 0.0958 9.2828 12.3209 0.1532

Legaldbb 1 0.0314 2.2338 4.1299 0.1593

A kointegracids vektorok  Sajatérték Maximum 5%-os kritikus  p-érték
feltételezett szama sajatérték teszt érték

Nulla 0.0958 7.0490 11.2248 0.2452

Legaldbb 1 0.0314 2.2338 4.1299 0.1593

M3.16. tdbldzat. Johansen teszt a kétvaltozés modell, JPY-USD arfolyam,
1980Q1-1997Q4 esetén

4. melléklet

ADF teszt KPSS teszt Ng—Perron teszt
A B C A B A B
me 1.094 -1.596 3.124  1.172%**%  (.282%** 1.908 -3.266
Amy -3.945%*%  _4.224***  _1.659* 0.359* 0.089 -10.289** -14.835*
A2my - - - 0.071 0.064 - -

My4.1. tabldzat. Kanada pénzkindlatdnak egységgyok teszt eredményei, 1991Q1-2012Q4

Modellek IPS teszt Fisher-ADF teszt Fisher-PP teszt
A A C A C
Magyarorszdg
7 valtozds 99Q1-12Q4 -18.630***  245.094***  484.812*%** 260.043***  495.152%**
3 valtozds 99Q1-12Q4 -11.826*** 100.512***  190.763*** 100.314***  190.089***
5 valtozds 99Q1-12Q4 -14.232%**  154.749***  299.353*** 155.261***  301.213***
2 valtozds 99Q1-12Q4  -9.293***  65.306***  128.795%**  65.222***  128.361***
Ddnia
5 valtozds 74Q1-12Q4 -27.999*%**  422.863*** 1316.950*** 422.577*** 1316.950%**
5 valtozds 74Q1-97Q4 -21.090*** 158.270***  961.600*** 158.355*** 959 586%**
2 valtozds 74Q1-12Q4 -17.670%** 170.232*%**  526.782*%** 170.240***  526.782%**
2 valtozds 74Q1-97Q4 -14.319*%**  54.312%**  476.121*%**  54.2209***  476.372%**
Kanada
5 valtozds 73Q1-12Q4 -27.947*** 428.319*** 1316.950*** 428.742*** 1316.950***
5 valtozds 73Q1-97Q4 -20.764*** 173.786***  944.344*** 173.236***  953.186***
2 valtozds 73Q1-12Q4 -17.901%** 171.792*%**  526.782%** 171.944***  526.782%**
2 valtozds 73Q1-97Q4 -13.661***  65.604***  431.410*%**  65.239***  437.185%**
Japdn
5 valtozds 80Q1-12Q4 -26.152*%**  378.192*%** 1316.950*** 378.268*** 1316.950***
5 valtozds 80Q1-97Q4 -16.635%**  154.454***  447.783*** 152.235***  451.974%**
2 valtozds 80Q1-12Q4 -15.023*** 137.583***  526.782*** 137.675***  526.782%**
2 valtozds 80Q1-97Q4 -10.351*%**  63.129*%**  159.849***  63.133***  160.238%**

M4.2. tabldzat. VEC modellek reziduumainak egységgyok teszt eredményei
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THE ROLE OF THE MONETARY MACRO-FUNDAMENTALS IN
DETERMINING THE LONG RUN BEHAVIOUR OF EXCHANGE
RATES OF SEVERAL OECD COUNTRIES

The long-run equilibrium relationship between the nominal exchange rate and the
monetary macro-fundamentals is described by the monetary exchange rate models.
While promising theoretical models, their empirical validity has been questioned.
The time series techniques could not provide decisive evidence in favour of these
models. The literature attributes the testing failure of the monetary exchange rate
models to the short time-span of data and the low-power of the unit root and cointe-
gration tests. In this paper we investigate the role of monetary macro fundamentals
in the long run behaviour of the Danish krone-, the Canadian dollar- and the yen-
U.S. dollar nominal exchange rate. We use a relatively large sample spanning for
almost 40 years. We estimate cointegrated VAR models. For comparison we report
the results of the forint-euro exchange rate. The results are different by specifica-
tions and also by exchange rates. In the case of the unrestricted specifications we
cannot confirm the theory, but in the restricted specifications — with the exception
of the Danish krone-U.S. dollar — we succeed in finding evidence in favour of the
monetary exchange rate models.

Keywords: monetary exchange rate models; the Danish krone-, the Canadian dollar-
and the yen-U.S. dollar exchange rate; forint-euro exchange rate; empirical testing;
cointegration; cointegrated VAR model. JEL codes: F31, F41, C32.
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A WALSH-TRANSZFORMACION ALAPULO MODSZER
AZ IDOSOROK ELEMZESEHEZ!

BAJALINOV ERIK - DULEBA SZABOLCS
Nyiregyhdzi Foiskola

A szezonilis id6sorok elemzése és eldrejelzése régéta fokuszaban van a ma-
tematikai-statisztikai kutatasoknak, illetve nagy gyakorlati jelent6ségi is, hi-
szen a gazdasagi életben szamos példat lathatunk ilyen jellegli idGsorokra,
valamint a jovére vonatkozé becslésiik igényére. A jelen tanulmany célja
kettOs: egyrészt szeretnénk bemutatni egy olyan eljards (Walsh-alapi di-
adikus analizis) médszertanat, amely a hazai kozgazdasagi alkalmazdsokban
novumnak szamit; masrészt néhany reprodukalhaté idésoron megmutatjuk,
hogy szezonalis idGsorok esetében nagy pontossagu elorejelzések kaphatok a
modszerrel. Fontos kiemelni, hogy ezek az eredmények nem bizonyitjdk a me-
todus feltétlen relevancigjat, féleg nem a felsobbrendiiségét méas mddszerekkel
szemben, de a kapott eredmények meglatasunk szerint elég figyelemreméltéak
ahhoz (még a mainstream eljardsokkal val Osszehasonlitds utdn is), hogy
kozlésre keriiljenek. Amennyiben a késébbiekben egy gondosan megtervezett
szimuldcié altal sikeriill a megkozelités szisztematikus tesztelése, még ko-
molyabb kovetkeztetések vonhatéak majd le a Walsh-transzformaciés maod-
szerrel kapcsolatban.

Kulcsszavak: Hadamard-matrix, Walsh-fliggvény, idésor analizis, diadikus
analizis, elérejelzés

1 Bevezetés

Az id6sor-elemzés és az ehhez szorosan kapcsolddd elérejelzések mind nem-
zetkozi, mind hazai vonatkozasban mar évtizedek 6ta a matematikai-kozgaz-
dasdgtan egyik legnépszeriibb teriiletének szamitanak, és széles modszertani
eszkoztar all rendelkezésre az elvégzésiikre [50].

A tanulmanyunkban ismertetésre keriild mddszer azonban meglatasunk
szerint méltatlanul kevés figyelmet kapott eddig elsésorban a hazai kutatasok-
ban és alkalmazasokban, annak ellenére, hogy a Walsh-megkozelitésnek trivi-
alis elényei vannak gyakorlati szempontbdl [27]: pl. jéval rovidebb szémitési
id6 és kevesebb informatikai er6forras-felhaszndlas sziikségeltetik hozzd, mint
més eljarasokhoz. Ahogy a kés6bbiekben lathaté is lesz, a Walsh-transzfor-
méci6 révid tava elérejelzésekre (azon belill is a szezonalis id6sorokra) alkal-
mazhat6 leginkdbb (a hosszi tavi alkalmazdsokat még vizsgéljuk), az ilyen

1A kutatds a PIAC_13-1-2013-0176 sz. projekt keretében tortént. Beérkezett: 2014.
oktéber 9. E-mail: bajalinov@nyf .hu.
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predikciéknak a hazai szakirodalma elég bdéséges, els6sorban rovid tavi mak-
rookonémiai modell-eldrejelzéseket taldlhatunk [33]. Ezek koziil a tobbség
tartalmaz szimuldcidt, valamint érzékenységvizsgédlatot is [8], vagyis az alta-
ldnos alkalmazhatdsaguk is bizonyitott makrookonémiai esetekre. A kvanti-
tativ elérejelzések nemzetkozi gyakorlatardl nyijt dtfogd képet [19] a mun-
kaerépiac kapcsan. Vallalati idésor-analizist mar kisebb szamban talalunk a
hazai publikaciok kozott, pedig a téma fontossaga elvitathatatlan, az egyik
legjelentdsebb Gelei és Dobos [20] munkéja, akik sporadikus keresletii termé-
kek kereslet-elérejelzését végezték el egy valds vallalati példan, egy hazai
gyogyszer-nagykereskedelmi véllalatra vonatkozd esettanulmanyban. Egy
késObbi kutatasban célunk a Walsh-transzformaciét valés vallalati idésorok
elemzésére is alkalmazni.

Mivel a jelen tanulméany célja betekintést nydjtani a Walsh-féle diadikus
analizisbe, ezért a kovetkezO részben a targyalt moédszer nemzetkozi alkal-
mazasait részletezziik, és a tovdbbiakban eltekintiink a kétségkiviil gazdag
hazai és nemzetkozi szezonalis idosorokhoz kapcsolddd, de mas statisztikai
médszereket haszndlé referencidk bemutatdsatél. A harmadik és negyedik
fejezetben részletesen ismertetjik a modszer matematikai alapjait, majd nu-
merikus példat is mutatunk az elGrejelzésre valo alkalmazaséra.

2 Szakirodalmi attekintés

A 20. szdzad elejére a kutatdk széles korben ismerték a folytonos fliiggvények
ortogonalis rendszereit, amelyek sok hasznos tulajdonsiggal birnak. A Fourier-
analizis is trigonometrikus fiiggvények ortogondlis halmazat hasznélta. A
fejlédés kovetkez6 1épcséjét az jelentette, amikor matematikusok olyan or-
togondlis rendszereket hoztak létre, amelyek nem folytonos fiiggvényekbdl
alltak.

A Fourier-elv kiterjesztését valds értékl Boole-fliggvényekre 1923-ban L. J.
Walsh [52] vezette be, amelyben olyan ,,négyzet alaki” ortogonalis fliggvénye-
ket alkotott meg, amelyek mindossze két értéket vehettek fel: a +1-et és —1-
et, ami altal egy hullamszeri rendszert vagy béazist definialt, olyan rendszert,
amely linedrisan fliggetlen vektorokbdl 4ll. Annak ellenére, hogy kordbban
definidltak mar binaris értékd diszkrét ortogondlis fiiggvényekbdl allo hal-
mazt (Haar-Rademacher), a Walsh 4ltal javasolt megkozelités hasznosabb-
nak bizonyult és az utébbi évtizedekben ujra elétérbe keriilt tudomanyos
tanulmanyokban. A Walsh-fiiggvényeket hasznalé elsé jelentésebb tanulmany
Paley [39] cikke, amelyben a szerz6 tgy mutatja be djra a tudoményos
kozosségnek a megkozelitést, mint a Rademacher-fiiggvényekbdl levezetheto
modszert. Walsh alapdefinicidja, amely a trigonometrikus fliggvények visel-
kedésére utal, alkalmazdasi szempontbdl elonyosebb, Paley levezetése azonban
matematikai szempontbdl meggy8z6bb [48]. Késébb a Walsh-fliggvényeket a
Rademacher-fiiggvényeken keresztiil tanulményoztak [2,27,35] és arra hasz-
naltak, hogy a Hadamard-transzformaciét allitsak elé veliik, amely nagyon
hasonlé azokhoz az ortogondlis szinusz fiiggvényekhez, amiket a Fourier-
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transzformacié soran alkalmaznak.

A valds adatokra épiil6 stacionarius folyamatokhoz, azaz statisztikai célra
Kohn [27] hasznalta elészor a Walsh-fiiggvényeket. A "70-es évek elejétdl sta-
tisztikusok és kozgazdéaszok szamos esetben ugy elemezték a valds idOsorokat,
hogy szétbontotték (dekompondltdk) azokat, majd trigonometrikus fiiggvé-
nyekkel kozelitették éket [13]. Kohn azt mutatta meg, hogy ezek a trigono-
metrikus fliggvények helyettesithetok a Walsh-tipusi, analég fliggvényekkel,
hiszen a trigonometrikus fiiggvények leirhatéak a +1 és —1 értékek soro-
zataval, tehat egy valés adatokbdl allo stacionarius idésor dekomponélhatd
Walsh-fliggvényekre. A kés6bbiekben a Kohn éltal javasolt megkozelitést
tovabbfejlesztették a '80-as és ’90-es években pl. Morettin [35,36], Stoffer
[44,45,46,47 48)].

Tanulményaban Stoffer [48] megalkotta a Walsh-alapi Hadamard-métri-
xot (amely szimmetrikus és csak 41 és —1 elemekbdl 4ll), amellyel ki tudta
fejezni a Walsh-fiiggvények frekvencidjat, vagyis azt, hogy hanyszor metszik
az origdt, tehat hanyszor véaltanak a +1 és —1 értékek kozott. Ezen feliil a
szerz6 bemutatta — a Fourier-transzformacié analégidjara — azt az eljarast,
aminek segitségével at lehetett alakitani az eredeti adatokat ,,négyzet alaki”
fiiggvényekké (a kordbbi gyakorlattal ellentétben, ahol szinusz-koszinusz fiigg-
vényeket kellett hasznalni, amelyekkel jéval nehezebb volt szamolni). Stoffer
tobb statisztikai alkalmazast is vizsgalt, valamint a médszer koherenciajat is
elemezte.

Nason és szerzétarsai [38] tovabb vizsgalték a valds idGsorok statisztikai
modellezésének lehet6ségét a Walsh-megkozelités kapesan. A Walsh-hulldmo-
kat valtozoként hasznéltak egy statisztikai modellben arra, hogy elorejelzést
allitsanak el6 a mar ismert idésorhoz kapcsolédd kévetkezd iddszakra. A
szerzOk megmutattak, hogy az ismert idésor mely komponensei hasznédlha-
tok egy kovetkezo idészakra vonatkozo elorejelzéshez, ezaltal egy megbizhato
predikciét kaptak. Tanulmanyukban hangsulyoztak azt, hogy a hullam-transz-
formécidk (amelyek a Walsh-transzforméacién alapulnak) gyors és hatékony
szamitasi eljarast tesznek lehetévé.

Az utébbi idében is jelentek meg diadikus analizissel, azaz a Walsh-
Fourier transzformacioval foglalkozé tudomanyos cikkek, elsGsorban a koz-
gazdasdgi és statisztikai alkalmazds tertiletérél. Bischescu és szerzétérsai [7]
egy Walsh modellt allitottak el6 azzal a céllal, hogy elemezhessék egy véllalat
munkaerd felvétellel, illetve elbocsatassal kapcsolatos dontési helyzeteit. A di-
adikus analizis azt az elonyds tulajdonsagat hasznaltak fel, hogy a fliggvények
kizardlag +1 és —1 értékeket tartalmaznak, igy a kapacitas-tobbletet +1-gyel,
a hidnyt pedig —1-gyel tudtdk kifejezni. A kapacitds-tobblet adott id6sza-
kokban lehetdséget ad egyes tevékenységek visszaszervezésére (,,insourcing” ),
illetve a hidny kiils§ szolgdltaték megbizésédra (,,outsourcing”). Ha az adott
helyzetet egy két tengelybdl allé koordinata-rendszerben képzeljiik el, amely-
ben a fliggoleges tengely a vevoi igény, a vizszintes pedig az id6, a kivant
kapacitas-kihasznaltsag érdekében a véllalat kiszervez, illetve visszaszervez
a kereslet alakulasanak fiiggvényében. Ez egy tipikus Walsh-probléma, és a
tanulmany bizonyitja, hogy mennyire hatékony tud lenni a mddszer alkal-
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mazasa ebben a gyakorlati szituacioban. Szintén fontos tanulsdga a cikknek,
hogy a metédus hasznos lehet olyan ellatasi lanc menedzsment szituacidkban,
amelyekben tobb viéllalat egy ellatasi lancon belil igyekszik kisimitani a
készlettartasi szintjiiket, a diadikus harmonikus analizis megfelel6 eszkoz
lehet az optimalis stratégia kialakitasaban.

T6bb kiilonb6z6 megkozelités 1étezik a szakirodalomban a Walsh-fiiggvé-
nyek alkalmazasara vonatkozdan, amelyeket kiilonb6z6 formakban emlitenek
és hasznalnak, bar kozos alapjuk a Walsh-Fourier transzformacié. A Walsh-
fiiggvények tekintetében legaldbb hirom megkdzelitést [1,4,5,14,15,29] kell
megemliteni, amelyek egymastol abban térnek el, hogy mas vektor-sorrendet
kovetnek az egyes rendszerek esetében:

e Walsh-sorrendi, ahol a fiiggvények sorrendje a zéré értéket metszések
emelked6 sorrendjét jelenti.

e Paley-sorrendii (vagy més néven diadikus sorrendii), ahol a sorrendet az
ugynevezett ,,Gray-kdd” hatdrozza meg (a sorrendet meghatdrozé in-
dexek olyan atrendezése, amelyben két szomszédos, binéris alaki szam
csak egy poziciéban tér el egymastol).

e Hadamard-sorrendii (vagy més néven természetes), ahol a sorok (és az
oszlopok) sorrendjét meghatdrozza a (2) rekurziés képlet.

Az egyes sorrendek kozotti kiilonbségek és kapcsolatok taglaldsa megha-
ladja ennek a cikknek a terjedelmi korlatait, de bévebb kifejtést lehet olvasni
az aldbbi tanulményokban [2, 5, 22, 42, 43, 54, 55, 49).

Kiilonbozé Walsh-fliggvény generdtorok 1éteznek, amelyek kiilonb6z6 mod-
szereket alkalmaznak [2,5,24 stb.]. Az olyan generatoroknak nagyon széles
kort alkalmazasuk van, amelyek kozvetlentil a Walsh-fiiggvények halmazat
generaljak, de olyanok is ismeretesek, amelyek el0szor Rademacher-fiigg-
vényeket generdlnak. Idedlis esetben a generdlt fliggvények ortogonalisak
egymasra, és néhany generator hatdsosabb ebbdl a szempontbdl, mint mésok.
Az ismert generatorok az eredeti bindris értékeket hasznalhatjak, vagyis a +1
és —1-et, de konvertdlt generatorok is hasznalhatoak, melyek példaul a +1 és
0 értékeket alkalmazzdk.

Felhivjuk arra a figyelmet, hogy a Walsh-fliggvények szamozasakor a ko-
vetkezo jelolést alkalmazzak a szakirodalomban: W, olyan Walsh-fiiggvényt
jelol, amelynek ¢ szam 0 keresztezése van, azaz olyan Walsh-fiiggvény, mely-
nek ¢ szdmu eljelvaltdsa van [4].

3 A Walsh-fuggvény és Walsh-matrix alapjai

Jol ismert tény, hogy tetszéleges valds értékii f(t) fiiggvény approximélhatd
egy un. Fourier-transzformdcidval [9,30 stb.]:

(1) ft) =ao+ Z(ak -sin(k - t) + by, - cos(k - 1)) .
k=1
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Ezt a végtelen Gsszeget Fourier-sornak szokték nevezni vagy az f(t) fiiggvény
Fourier-transzformaciéjanak. Hasonlo jellegti 6tlet szolgal alapként a Walsh
analizisben is.

A Walsh-fiiggvények bizonyos értelemben olyan szerepet jatszanak, mint
a sin(k - t) és cos(k - t) fliggvények a Fourier-analizisben. Azonban a szinu-
szoid parokkal ellentétben a Walsh-fliggvények négyzetes hullam-alakuak, és

A Fourier-analizisben ezek a sin(k - t) és cos(k - t) fliggvények egyméstol
a frekvencidjukban kiilonboznek, azaz abban, hogy hany teljes ciklust haj-
tanak végre a [0,1) intervallumon. Hasonlé ingadozdsokat vehetiink észre a
Walsh fiiggvények esetén is: ,,négyzetes alaki” hullaimok metszik a vizszintes
T tengelyt, Ugy, hogy a ,nulla-dtkeléses” pontok szdma tiikrozik wal;(7) in-
dexében.

A Walsh-fiiggvény (Walsh-mdtriz) legeneralhaté rekurziv médon is a Ha-
damard-métrix [25] haszndlatdval:

k=0 A kezdeti 1épés az, hogy H(k) = +1, utdna
k =k + 1 Rekurziv folytatas:

H(k H(k
o mes(l AR
Példaul:
1 1 1 1
1 1 1 -1 1 -1
o=, 1= (7 4)ome-{p )

1 -1 -1 1

1 1 1 1 1 1 1

-1 1 -1 1 -1 1 -1

1 -1 -1 1 1 -1 -1

-1 -1 1 1 -1 -1 1
1 1 1 -1 -1 -1 -1}~
-1 1 -1 -1 1 -1 1
1 -1 -1 -1 -1 1 1
-1 -1 1 -1 1 1 -1

stb.

1
1
1
3  H®)=|,
1
1
1

Ezek a Hadamard-matrixok tartalmazzak a Walsh-fiiggvényeket sorokban
(vagy oszlopokban, mivel a métrix szimmetrikus) olyan sorrendben, amelyet
természetesnek vagy Hamadard-sorrendnek (natural vagy Hadamard order)
szoktak nevezni. A Walsh-fiiggvények hasznalatdnal figyelembe kell venniink
azt, hogy a Hadamard-matrixban a Walsh-fliggvényeket tobb kiillonb6z6 mé-
don szoktdk rendezni. Az egyik a szakirodalomban leggyakrabban targyalt
sorrend az un. ,,sequency”’-sorrend (sequency-order) (gyakran Walsh-sor-
rendnek nevezik), amelynek {6 jellemz8je abban all, hogy minden kovetkezd
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sorban (vagy oszlopban) az el6jelvéltasok szdma eggyel nagyobb az el6z6nél.
A tovébbiakban éppen ezt a rendezési médot fogjuk alkalmazni és a megfeleld
rendezésli Hadamard-métrixot H,, (k)-val jeloljik.

Ebben a sorrendben az elsé nyolc (azaz N = 23) wal,, (1) Walsh-fiiggvényt
lathatjuk a kovetkezd matrixban:

1 1 1 1 1 1 1
1 1 1 -1 -1 -1 -1
1 -1 -1 -1 -1 1 1
1 -1 -1 1 1 -1 -1
-1 -1 1 1 -1 -1 1
-1 -1 1 -1 1 1 -1
-1 1 -1 -1 1 -1 1
-1 1 -1 1 -1 1 -1

—
N
S~—
€
—~
w
S~—
Il
e e e

A H,(3) méatrix sorainak (azaz a Walsh-fiiggvények) grafikusan térténd
abrazolasat tekinthetjiik meg az 1. dbrdn. Ha &sszehasonlitjuk H(3) és H,(3)
métrixokat ((3) és (4) képletek), konnyen beldthatd, hogy ezek a matrixok
azonos sorokat (oszlopokat) tartalmaznak, csak mds sorrendben és egyetlen
egy kivétellel: a 0. sor (oszlop) mindkét métrixban megegyezik. Val6ban,
pl. a (3) mdtrix 1. sora (oszlopa) a legalsé sorban taldlhaté (szélsé jobb
oldali oszlopban) a H,,(3) matrixban, tovdbba a 2. sor (oszlop) (3) matrixbdl
szerepel a 3. sorban (oszlopban) a H,(3) métrixban, stb.

=1 E!?
= =
® 0 © 0
= =
-1 1
o 1/a 1/2 3/a 1 o 1/a 1/2 3/a
=1 =1
= =
T O T 0
= =
-1 1
0 1/a 1/2 3/a 1 0 1/ 1/2 3/a
= 1 =1
= =
™ 0 T 0
= =
-1 1
0 1/4 1/2 3/a 1 0 1/4 1/2 3/a
E1 =1
= =
™ 0 T 0
H] =
-1 -1
0 1/4 1/2 3/4 1 ) 1/4 1/2 3/a

1. dbra. Elsd nyolc Walsh-fliggvény a (4) képletben

A Walsh-sorrendt H,, (k) matrix el6allithaté a kovetkez6 szabély alapjin
[1,2]. Jeloljon u; és v; bindris szémjegyeket az u és v szdmok i-edik pozicié-
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jaban, ahol u és v a sor/oszlop decimélis indexei a H,, (k) métrixban, azaz:
U0 = (uk—l Ug—2 ... UL u0)2> V10 = (Uk-—l Vg—2 ... U1 Uo)z .

Ekkor egy tetszéleges A eleme a H, (k) matrixnak el6éllithaté a kovetkezd
képlet szerint:

) = (—=1)%w) = 0,1,...,28 =1, v=0,1,...,28 -1,

ahol
k—1
Q(u,v) = Zm(u) v,
i=0
ro(u) = uk—1, r1(u) = up—1+ur—2, r2(u) = up—2+ur—3, ..., rr-1(w) = uituo .

A Paley-sorrendli (diadikusan rendezett) H,(k) matrix el6éllithaté az
alabbi szabdly szerint [1,2,53]. Jeloljon hfﬁ,) az u-adik sorban és v-edik osz-

lopban &ll6 elemét a H, (k) matrixnak. Ekkor
P = (—1)®wv) oy =0,1,...,2" -1, v=0,1,...,28 -1,
ahol

k—1
D(u,v) = Zuk_l_,- v; .
i=0

Nyilvanval6, hogy mindharom el6allitdsi szabdly (természetes (2), soro-
zatos (5) és diadikus (6)) konnyen beprogramozhaté, és a szémitdstechnikai
eroforrassziikséglet szempontjabol nagyon ,,0lcsék”.

4 Walsh-transzformacio

4.1 Elméleti hattér
A tovabbiakban tekintsiink egy p elembdl 8ll6 X = (zg,x1,...,2p—1) vek-

tort, amely tartalmazza a vizsgalandé idésort. Jelolje k a 2 olyan legkisebb
hatvanyat, amely p-nél nem kisebb N értéket eredményez, azaz

kE=min(g: p<29) é N=2F,

g
Péld4ul, ha p = 12, akkor k = min, (g: 12 < 29) = 4, mivel 12 < 2% = 16.
Igy az adott esetben N = 2% = 16.
Nyilvanvald, hogy egy tetszéleges idGsor kifejezhetd a Walsh-fliggvények

linedris kombindcidjaként:

N—1

x(r) = Zwi ~wal; (1), 7=0,1,2,...,p—1,
i=0
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ahol wal;(7) Walsh-fiiggvények.

Vegyiik észre, hogy a Walsh-transzforméciénal a vizsgalandé X vektor
mérete meg kell, hogy egyezzen a megfelel6 Hadamard-métrix méretével, azaz
N = 2k, Epp emiatt a transzformacié el6tt az X vektor méretét hozza
kell igazitani az N = 2% értékhez. Ha az X vektor p elembdl all, akkor
azt béviteni kell (2% — p) elemmel a transzformélhatéséga érdekében. Ezért
ebben és minden kovetkezo esetben feltételezziik, hogy a sziikséges bovités
mar megtortént és most az X vektor N = 2* elembdl 4ll. Széval, az eredeti
X = (zo,x1,...,zp_1) vektor helyett tekintsiik a kovetkezé N elemes vektort:

X = (xo,xl,...,xp_l,0,0,...,O) .
N —
(N—-p)

Jegyezziikk meg, hogy az 1j X vektor utolsé (N — p) eleme lehet 0 (vagy mas)
értéki, mivel ezek az elemek nem jatszanak fontos szerepet a szamolasban.
A fentiek alapjan a Walsh-transzformécié végrehajtdsa utan felirhatjuk,

hogy

1 T
(7) W= op Hk) X7,

ahol a W = (wp, w1, ...,wy_1)T oszlop-vektor tartalmazza az tin. w; Walsh-

egyiitthatokat (vagy spektrdlis egyiitthatokat), és H (k) jeloli (2%) x (2%) méretii
Hadamard-matrixot:

hoo hot -+ hon-—1
hio hin o hin—a
(8) H(k) = . _
hn-10 hy—11 - hy—inN-1

A tovédbbiakban vegyiik figyelembe a H (k) métrix aldbbi hasznos tulaj-
donségait [1,2]:

, _ 1
det(H(k)) #0, és H%)lzizH%L Vk=1,2,...
Ebbél kévetkezik, hogy az X = (Zo,#1,. .., Zx_1) approximélt vektort dssze-

allité eljaras konnyen végrehajthaté a kovetkezo képlet alapjan:
(9) XT=HE)W,

vagy részletesebben:

Zo hoo hot -+ hon-—1 wo
(10) T hio hi1 s hinN-1 w1
IN-1 hn-10 hy-11 -+ hy—1n—1 WN_1

Osszefoglalva, a Walsh-transzforméacié a kivetkezd 1épésekbél all:
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1. Ha kell, kibovitjik a vizsgdlandé X vektort a megfelel6 méretig;

2. A | helyes” méretli X vektorra szamoljuk ki a (7) képlet alapjan a W
spektralis egyiitthatokat;

3. Majd a W vektor és a (9) képlet hasznalatéval allitjuk el az X vektort.

4.2 Alkalmazasi szempontok

A numerikus kisérletek sordn a kovetkez6 megkozelitést alkalmaztuk. Tegyiik
fel, hogy adott az m évrél sz6l6 adatsor a kovetkez6 m darab X;, j =
1,2,...,m; vektor formajaban

X1 = (1}01,1}11,...,1};,,_171) s
XQ = (1}02,1}12,...,1};,,_172) s
X’m = (-rO'ma-rl'ma R a-rp—l,'rn) ’

ahol x;; — az i-edik idéperiédusban j-edik évben mért érték.

Ezen vektorok méretének az N értékhez vald igazitasa utan alkalmazzuk
a (7) képletet minden X; vektorra. Eredményiil a kovetkez6 m darab W,
Jj=1,2,...,m, vektort kapjuk a w;; (1 =0,1,...,.N—1;j =1,2,...,m)
spektralis egyiitthatokkal

— HE) X, j=1,2,....m.

A W; oszlopokbdl dsszeallitott matrixot a (7) képletben szereplé W-vel jelélt
oszlopvektorral vald 6sszekeverés elkeriilése céljabodl jeloljik a kovetkez6 modon:

Wo1 Wo2 o wWo,m
(12) W w11 w12 s W1,m
- . . . ’
WN-1,1 WN-1,2 *°° WN-1m

ahol minden j-edik oszlop tartalmazza a j-edik évhez tartozé spektralis egytitt-
hatdkat. . -

Kovetkezd 1épésben a W métrix minden W; (i = 0,1,..., N — 1) sorat
tekintsiik kiilon idGsornak

Wi:(wilawi27"'awi'rrb)a izoala"'aN_la

és alkalmazzuk az ezekre a sorokra megfelelo eldérejelzési modelleket és mad-
szereket az m-edik év utdn kovetkezd (m + 1)-edik évnek megfelelé W, 41
spektralis oszlopvektor eldallitdsa céljabol.
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Ennek a miiveletnek kvetkeztében az eredeti W métrix helyett megkapjuk
a matrix bovitett alakjat:

Wo1 wWo2 e wWo,m Wo,m+1
= w11 w12 e W1,m W1,m+1
13) W=
WN-1,1 WN-12 - WN-1,m WN-1,m+1
ahol a széls8, jobb oldali (W m41, Wimt1y .-« WN—1,m+1)" oszlop tekinthetd

(értelmezhetd) olyan spektralis egyiitthatékbdl &ll6 vektorként, amely meg-
felel az (m + 1)-edik évnek megfeleld ismeretlen

Xrn-‘rl = (-rO,'rrH-la T1im41y-++3Lp—1,m+1,Tpm+1,--- a-rN—l,'rrH-l)
(2k—N)
elérejelzendd adatsornak. Végil, a (wo m+1, Wim+1s ---r WN—1,m+1) 08z

lopvektor és a (9) inverz transzformécié haszndlatdval kapjuk a Xm+1 elore-
jelzéseket a kovetkezé (m + 1)-edik évre:

T0o,m+1 hoo ho1 <o+ hoN-1 Wo,m+1
~ fl,m+1 hi1o h11 s hl,N—l Wi,m+1
Xm+1 - . - . .
TN-1,m+1 hnv-10 hn-11 -+ hAN—1,N-1 WN—1,m+1

Nyilvanvald, hogy a Xm+1 vektor elsé p eleme elorejelzésnek tekintheto az
eredeti m évrol sz6l6 adatsor alapjan eléallitott (m+1)-edik évre vonatkozdan.

A fejezet végén még megjegyezziik, hogy a Walsh-fiiggvényeken alapuld
transzforméciéval és approximéciéval kapcsolatos kérdések és problémék (kon-
vergencia, pontossag stb.) bévebben a kovetkezd irodalmakban keriilnek
kifejtésre: [17,18,21,37].

5 Numerikus kisérletek

Ebben a fejezetben a Kozponti Statisztikai Hivatal dltal kézolt (www.ksh.hu)
tobbéves (2010, 2011, 2012, 2013 és részben 2014) agrar adatsorokon vég-
rehajtott numerikus kisérletek eredményeirél lesz szd. Osszesen 16 adat-
sorral végeztiink numerikus teszteléseket: 11 adatsor jellegzetes szezonalis
hatdsd (alma, arpa, burgonya, buza, fejeskdposzta, kdposztarepce, kukori-
ca, napraforgd, paradicsom, voroshagyma, zoldpaprika) és 5 adatsor, amely
esetén szezonalitdsi hatds nem jellemz6 (baromfi, juh, marha, sertés, tojés).
A havi bontési eredeti adatok megtekinthetdk a Melléklet részben az 5, 6 és
7. tablazatban.

Geometriai szempontbdl ebben a részben bemutatott esettanulméanyt a
kovetkezoképpen értelmezhetjiik. Eloszor is felhasznalva a rendelkezésiinkre
allé 4 év adatait havi bontasban 4 pontot hatarozunk meg: X7, Xo, X3, X4
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a 12 dimenzids térben, amelyek koordinatait egy ortogonalis vektorrend-
szerben allapitjuk meg, eztdn ezeket a koordindtakat egytdl egyig kiilon
analizaljuk azzal a céllal, hogy megallapitsuk a varhatd jovobeli értékiiket
(azaz varhaté értékiiket az 5. évben). Végiil elvégezziik az inverz transz-
formaciét az elorejelzett koordinatdkra ugy, hogy megkaphassuk az 1j X5
pontot és eredményképpen 12 elorejelzett értéket az idésor varhatd jovobeli
értékeire.

Nyilvanvald, hogy az ilyen tipusi termékek idésoranak teljes kort elem-
zéséhez és megbizhatd elérejelzésiikhoz pusztdan matematikai eljarasok vég-
rehajtdsa nem elegend6 (sok mds tényezd is fontos, esetleg dontd szerepet
jatszhat, pl. a hazai és kilfoldi piac igényei, nemzetkozi kereskedelmi és
politikai viszonyok, id6jdrasi koriilmények stb.). Ezért felhivjuk arra a figyel-
met, hogy az adott kutatds célja nem a mezdgazdasagi termelés teljeskori
elemzése, hanem a Walsh-transzformécion alapuld elorejelzési eljaras tesz-
telése, a hatékonysaganak vizsgalata és mar korabban jél bevalt eszkozokkel
és maodszerekkel valé Osszehasonlitasa.

Tegyiik fel, hogy a 2014. évre vonatkozé els6 7 havi adatok ismeretlenek és
azokat kell elérejelezniink. A Walsh-transzformécié ezekhez az adatsorokhoz
valé alkalmazhatésaga céljabdl az 5, 6 és 7. szamu tablazatban lathaté adatok
transzponaldsa utdn minden adatsorra kapunk egy-egy 1j (12 x 5) méretil
matrixot. Ezutan a kapott matrixokban a sorok szamat igazitsuk a megfeleld
minimalis méretli Hadamard-méatrixhoz, azaz H,,(4) métrixhoz, mert 2* =
16. Ennek eredményeképpen — a biza termelésére vonatkozo adatsort véve
példanak — megkapjuk a 1. tdblazatban lathaté bévitett matrixot négy 0
értéki sorral.

2010 2011 2012 2013 2014
1 54 551 46 074 56 388 28 168 45 489
2 77 048 50 081 67 531 51728 50 309
3 90 372 35687 66 437 61 646 66 166
4 72 573 26 350 45399 69 579 50 854
5 78 210 35 664 48 771 45972 31960
6 34012 15324 38 526 33577 32763
7 252513 302545 533732 513620 568516
8 527253 361925 406211 528 388 0
9 247508 219056 104570 311126 0
10 86 376 75 101 71029 176 000 0
11 70 953 82520 91622 123676 0
12 71 443 61587 69 120 65112 0
13 0 0 0 0 0
14 0 0 0 0 0
15 0 0 0 0 0
16 0 0 0 0 0

1. tabldzat. Bovitett buza adatsor

A Walsh-transzformdcié (7) végrehajtdsa utdn megkapjuk a W métrixot
(a (12) képletnek megfelelden) spektralis egyiitthatokkal. A kovetkezd 1é-
pésben az ily médon kapott W matrix minden W, sorat tekintsik kiilon
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négy elemes (azaz 2010, 2011, 2012 és 2013 évekhez tartot6 adatokbdl 4ll6)
id6sornak, és az MS Office Excel tablazatkezeldben beépitett Eldrejelzés()
fliggvény segitségével allitsuk el a 2014. évre vonatkozo elérejelzéseket. Az
eredmény lathaté a 2. tablazatban.

2010 2011 2012 2013 2014

1 103925,58 81994,63 99958,46  125537,05] 123553,49
2 44390,58 27211,63 57915,87 41047,68 47810,32
3 -67107,77  -62220,68  -70489,10  -99146,94] -100837,60
4 -7572,17 -7437,68  -28446,51  -14657,56] -25094,43
5 51730,38 49853,16 54974,10 75591,79 77213,65
6 277%94,41 31096,88 53117,06 38299,60 50960,92
7 -55648,66  -45588,43  -53463,72  -82007,88] -80915.41
8 -31712,69  -26832,14  -51606,68  -44715,69] -54662,68
9 27516,56 11837,37 -8651,08 5506,18] -12577,63
10 7313,68 -3540,39  -10031,07 -4064,03] -12736,40
11 -32553,58  -13505,33 4628.45 -7459,51 11131,50
12| -12350,70 1872,44 6008,45 2110,70 11290,27
13 24155,43 13078,63 -4489,34 10285,56 -4036,83
14 4075,10 -7532,52  -11494,66  -13925,69] -21710,57
15 -24742,67  -12412,49 5726,23  -14222,33 1012,12
16 -4662,33 8198,66 12731,55 9988.,93 18685,86

Kiszamolt Elérejelzett

Walsh egyiitthatok

2. tdbldzat. Buza adatsorhoz elééllitott Walsh-egyiitthaték

Végiil az inverz (9) transzformécié segitségével megkapjuk a 2014. évre
vonatkozé elérejelzéseket. Az ilyen médon kapott el6rejelzési értékeket 1at-
hatjuk a 3. tdblazatban. A tablazatot az 6sszehasonlitas céljabdl kiegészitettiik
a kovetkez6 eszkozokkel kapott elérejelzésekkel:

e MS Office Excel tédblazatkezel$ keretében hasznalhaté Eldrejelzés() fiigg-

vény,

e IBM SPSS Statistics 20.0 programcsomagban beépitett Forecasting esz-

koz.

Ezen feliil megjelenitettiik tablazatban az abszolit eltéréseket is, amelyek
kozil a legkisebbeket kiemeltiik.

MS Excel IBM
Tény Elbrejelzés()] SPSS 20.0 Walsh Abszolut eltérések
J 4548039 17523754 2879527 29086,60 12974815 1669412 16402,80
F 5030896] 17679260 5459726] 4696994 126483,64 428830 3339,02
M 66 16568 178 34766| 67 35692 4967815 112181,98 1191,24 1648753
A 50854,33] 179902, 72| 7821445 55099244 12904839 2736012 5138,10
Mj 3195054| 18145778 5853553 3125275 140498 25 26575,99 706,79
Ju 3276270 18301284 4978705 3583361 150250,14 1702435  3070,91
Ji 568 51568] 184 56790 524 740,70 654 229,71 38394778 43774,98 8571403

3. tdbldzat. Buza 2014: tények, elrejelzett értékek és abszolut eltérések
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Tovabba, az ismert és az elorejelzett értékek diagram formaban lathatdk a
2. abran. A buza adatsoron végrehajtott IBM SPSS Statistics 20.0 predikcids
eljards eredményét tartalmazza a 3. és a 4. abra a mellékletek kozott.

700 000

Buza 2014, tények és eldrejelzések | /

600 000

500 000

400 000

—Tény
— — Walsh-predikcié

------ SPSS5 20.0
300 000

— — - Elérejelzés{)

200 000

100 000

] F M A Mj i 1]

2. dbra. Buza 2014: tények és elérejelzett értékek diagram formaban

Az ily médon (MS Office Excel Eldrejelzés(), IBM SPSS Statistics 20.0 és
a Walsh-transzformdcién alapuli eljards) kapott haromféle predikciés érték
vonatkozasaban kiszamoltuk az elorejelzd becslések pontossagat, amely a
4. tdblazatban lathato.

Pontossagi becslések
MS Excel IBM
Elorejelzés() SPSS 20.0 Walsh
MAD 168736,90 19558,44 18694,17
MSE| 36344528796,01 565634137,60 1133609215,49
MAPE 279 0,35 0,15
Theil-U 0,84 0,10 0,16

4. tdbldzat. Buza 2014, el8rejelzések: pontossigi becslések

Hasonlé médon a Walsh-transzformacié segitségével elorejelzéseket &lli-
tottunk el6 a tobbi 15 KSH adatsorra, majd a kapott eredmények Gsszeha-
sonlitdsa céljabdl végeztink elorejelzéseket az MS Fxcel téablazatkezelGben
(Elbrejelzés() fuggvény) és az IBM SPSS Statistics 20.0 programcsomagban
(Forecasting eszkoz Expert Modeler— All models opciéval?)

2Az adott opciénél az IBM SPSS csomag vizsgalja az dsszes ismert ARIMA/SARIMA
és exponencidlis simitdsi modellt, majd alkalmazza az adatsorhoz legjobban ill&t.
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Az 6sszes 16 adatsoron végzett Gsszehasonlitds eredményei megtekintheték
a Mellékletben a 8, 9 és 10. tdbldzatban. Az eredmények egyértelmiien
arra utalnak, hogy a szezondlis idGsorok esetében nagyobb becslési pon-
tossagot lehet a vizsgalt mddszerrel elérni, mint a nem szezondlis jellegii ada-
tokndl. A kiilonbség érzékeltetésére felhivjuk a figyelmet a melléklet 11, 12 és
13. tablazatban feltlintetett fajlagos eltérésekre (|Tény-Kozelité érték|/Tény
%), amelyek egyértelmilen mutatjdk, hogy a Walsh alapi predikcids értékek
a szezondlis idésorok esetében jéval pontosabbak. A vizsgélt 16 adatsorbdl 12
esetben minimaélis atlagos fajlagos eltérést a Walsh megkozelitésnél kaptunk.

Az eltérések illusztralasdhoz csatoltuk az 5, 6 és 7. dbrékat, amelyekbdl
latszik, hogy a szezonalis termékek becslése joval pontosabb. Ennek magya-
razata, hogy a tanulmanyban ismertett Walsh alapti megkozelités az egymas
utan kovetkezo évek azonos hénapjai alapjan kozeliti meg a jovére vonatkozo
becslést. A szezonalitds pedig a megfelel6 hénapok hasonlatossdgat jelentd
tulajdonsag.

6 Kovetkeztetések

Ahogy az el6zéekben lathaté volt, a tanulmanyunkban a diszkrét Walsh-
transzformaciok altali idOsor-analizis egy lehetséges modjat mutattuk be.
Szintén emlitésre keriiltek a folytonos és diszkrét Walsh-transzforméciok leg-
fébb tulajdonsigai. Figyelmet forditottunk a spektralis koefficiensekre, il-
letve a kiillonb6z6 Walsh-fuggvény véltozatokra, valamint bemutattuk azokat
az algoritmusokat, amelyek felhasznalhatdak a gyakorlati idésor-approxima-
ci6khoz, amelyek az elorejelzéshez hasznalhatok.

Szamitasaink alapjan nyilvanvald, hogy a diszkrét Walsh-transzformacio
nagyon hasznos lehet a szezondlis jellegii (kozgazdasigi) adatsorok elérejel-
zésénél a kovetkezok miatt:

e a modszer egyszeri és szamitasi szempontbdl nem igényel nagy kapa-
citdst (el6rejelzd szdmitdsainkat, melyeket a Walsh-alapi megkozelités
alapjan végeztiik, MS Excel 2007-ben hajtottuk végre, tulajdonképpen
manuélisan)

e a predikcié sordn nagy pontossdgot értiink el (f6leg 12 hénapos szezo-
nalitasi id8sorokndl).

A gyakorlati idésorokon végrehajtott numerikus kisérletek azt mutatjdk,
hogy szdmos esetben (f6leg szezondlis hatdsi adatok esetén) a jelen tanul-
manyban bemutatott megkozelités az elérejelzések pontossiaga szempontjabol
felillmulja a jol ismert statisztikai eszkozoket.

Azonban — ahogy ezt kordbban mar jeleztiik — a bemutatott numerikus
tesztelési eredmények még nem bizonyitjak a modszer feltétlen alkalmazhaté-
sagat sem, nem hogy a fels6bbrendiiségét a mar jél ismert metodusokkal szem-
ben. Ennek bizonyitdsara gondosan megtervezett szimulacié és joval tobb
futtatas szitkséges. Ennek ellenére néhany elony mar most szembetiing: a
modszeriink esetében ujracsoportositott szezonalis adatok alkotjak a szamitas
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alapjat, minden egyes alcsoportot kiilon szamolunk, ezaltal el tudjuk kertilni
a lehetséges abnormalitdsokat (zajokat), amelyek az utolsé megfigyelésekbél
szarmazhatnak.

Az eddigi igéretes eredmények azt tdmasztjék ald, hogy érdemes tovabbi
kutatasokat végezni a témakorben a predikcidk még tovabbi pontositasa
érdekében. Ezen kivil a végzett numerikus kisérletek azt indokoljak, hogy
tovabbi kutatdsok sordn hosszabb (10-15 éves, azaz 120-180 megfigyelési ada-
tot tartalmazd) idésorokon is érdemes lenne végezni hasonlé elemzéseket.

Melléklet

. : ; == % |
) Buza.sav [Datasetl] - 18M SPSS Statistics Data foitor,, s i e W -

File Edit View Data Transform Analyze DirectMarketng Graphs Uilties Add-ons Window Help
BHAM e~ Bl ST B2 400
55 NResicual_E. [Viiie: ara Vanabies
Eek | YEAR || MONTH_ | DATE_ | Predicted Ertek Model 1] LCL Ertek Model_1 | UCL Ertek Modsl_1 | NResidual Ertek Model 1|  var
71029,00 2012 10 OCT 2012 7356587 22767.33 144231,06 118 =
91622,00 2012 11 NOV 2012 8141310 21313.27 155373,60 22,9
69120,00 2012 12 DEC 2012 7264687 22246.03 142914,38 -69
2516800 2013 1.JAN 2013 6676964 18976.86 13442907 84,37
51728,00 2013 2FEB 2013 39355,00 §744.79 9283206 37.20
61646,00 2013 3 MAR 2013 5393531 12204.33 11544295 229
69579,00 2013 4 APR2013 4461832 7949.18 101164,12 60,18
] 45972,00 2013 5 MAY 2013 7690335 24681,95 148991 42 5714
2 33577,00 2013 6 JUN 2013 3920713 5685.93 92694,99 661
43 513620,00 2013 7 JUL 2013 51801283 36371143 692180,89 -6
44 528388,00 2013 8 AUG 2013 391854,23 259086,59 54448852 103,45
45 311126,00 2013 9 SEP 2013 304431,08 188732,23 439996,59 8,91
46 176000.00 2013 10 OCT 2013 136372,98 62766.85 229845.75 54,55
47 123676.00 2013 11 NOV 2013 210828,67 116456.72 325067.28 104,03
48 65112,00 2013 12 DEC 2013 100440.57 36985.31 181762,50 56,72
4 2014 1.JAN 2014 26795.27 2084.14 75373.06
2014 2 FEB 2014 54597.26 3346.91 14558093
2014 3 MAR 2014 67356,92 179149 19262233
2014 4 APR 2014 78214.45 737.28 236166.26
2014 5 MAY 2014 58535.53 47373 21398062
2014 6 JUN 2014 4978705 10988.67 20778638
2014 7.JUL 2014 524740.70 16495349 102359452
]

3. dbra. IBM SPSS 20.0, biza adasor: az eredeti adatok és az elSrejelzett értékek
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4. abra. IBM SPSS 20.0, bliiza adasor: az eredeti adatok és az elérejelzett értékek diagram forméaban
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2010
J F M A Mj Ju JI Au Sz 0 N

1 [Alma 2147 1806, 2411 2 m‘ 2349 283 291 15612]  83771] 108 188] 26854
2 [Arpa 3582 3877 8911 2565 2073 8074 91159 52720 3751 4631
3 |Burgonya 934 1577 847 563 791 1440 2486 1972 1424 1181 423
4 [Biza 54551 77048] 90372| 72573| 78210| 34012 252513| 527253 247508|  86376) 70953
5 |Fejeskaposzta 589 554| 460 1057, 1363] 785 389 655 887 1496 1253
6 [Kaposztarepce 854 6350 8344 3217 3853 298 90545| 72574 15353 3211 2879
7 |Morzsolt kukorica 91043 95571| 116315] 151085] 88848) 47851  21867| 16802 74139 539079 1275575
8 6 mag 11885 17564 11399 7531 3826 3574 992 162363 74580
9 [paradicsom 39 54 265 769 1258 2508 1700 4254 8798 365
10 |véroshagyma 515 635 179 172 145 211] 531 518] 1621 1187
11 |z6ldpaprika 161 203 452 756 420 3232 47190 6381 4109 1736
12 [Baromfi 22878]  24135] 29084 _ 26171] _ 27002] _ 28488] 27 241] _ 26707] _ 28492 _ 27484] _ 30437
13 |uh 200 459 1544 444 415 365 432 810 404| 249 254
14 |Marha 2581 2738 2769 2424 2537 2639 2498 2446 2640 2993 2567
15 [sertés 32251 34101) 40737| 37342[ 34551) 33202  30377] 32800  33348] 34020 37861
16 |Tydiktojas (milli6 db) 5 13 14 9 12 14 2 1 12| 12

2011 |

J F M A Mj Ji I Au Sz 0 N D

T [Ama 532 7103 574 563 525 286 64 2708 56934] 52648 5906 582]
2 [Ama 1221 783 2566 2556 3191 28672 66627 49227 6964 4776
3 |Burgonya 351 256 412 279 471 1781 2314 2075 2181 1795
4 |Biza 46074 50081  35687| 26350 35664 15324 302545 361925 219056 75101
5 [Fejeskaposzta 490 331] kil 625/ 2410 1372 1389 1227 1519 1485
6 |Kaposztarepce 2089 7| 94 310 487| 2425 75571| 32604 18055 2298
7 |Morzsolt kukorica 165689 105476]  81623| 66469 72461 49036 21136 32887 236725 921407 848600
8 6 mag 6122 4278 4085 3379 5836 3063 779| 2473] 147784 146480 41862
9 |paradicsom 60 56 249 997 1884 2495 2103] 19490 28823 2533 476
10 |Véréshagyma 469 343 255 207 280] 354 483 660 712| 2199 2213
11 |z6ldpaprika 130 151 421 736 1371 3243 4327 7253 7473 4156 1013
12 [Baromfi 25041 23786  34002]  33225]  38364] 36672 _ 36356 38922 37437 _ 36589 _ 39000 _ 36 3T§|
13 |iuh 224 249 544 902 307, 359 505| 812 281 115 167 448|
14 |Marha 2142 2193 2234 2189 2826 1693 2617 2107, 2 1974 13ﬂ|
15 [sertés 30011 30910] 37623] 34016] 34141 30550  29194] 35277 31698] 34055 33849 34685
16 |Tydiktojas (milli6 db) 6 18 15 13 10 12 15| 10 11| 1] 16 15|

5. tabldzat. Eredeti KSH adatok, 2010-2011. év
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2012 |
J F M A Mj Ju JI Au Sz 0 N D
T Jama 734 7309 1712 557 218 91 164] 23120 101404 114072 66730 7006
2 |Arpa 468 1006/ 1991 516 2504 37119 106973] 28211 13052 4679 2190, 1934
3 [Burgonya 594/ 584 893 614 873 1704 3687 2425 1926 856 979 873
4 |siza 56388 67531  66437| 45399|  48771) 38526 533732) 406211 104570| 71029 91622 69 120|
5 3 659 591 817 709 1591 817 487 533 645 1898 1164 743
6 |Kaposztarepce 2998 1103 1834 37 134 3461 71853] 31337 7521 1582
7 |Morzsolt kukorica 172772101965 126 390 54392] 38983 266028 497 539
8 |Napraforgd mag 12993 4505 10865 6279 3939 594 17957 251863 150774
9 |paradicsom 31 31| 474 2098] 3158] 2712 2037| 11250 1454
10 |Véroshagyma 385 376| 298 61| 379, 1101 587 921 963
11 |z6ldpaprika 149 169 566 606 4854 5597 7373 5330 4701
12 [Baromfi 38162] 35335 36851] 37 773]  40219] _ 30867, 37889] _ 36080 39558 44 108 42489 37 077]
13 fiuh 195 247 977 267 407 392 373 613 243 200 189 654
14 |Marha 807 846/ 2007 1336 1352 1631 1947 1454 1504 1411 2151 1582)
15 [sertés 34727 32951 37405 33898 33975| 30450 31034 30437 30387 38132 32792 31821
16 [ryciktojas (mili6 db) 12 21 13 17 15/ 19 21 | 10 12 11
2013 |
J F M A Mj Ju JI Au Sz 0
T [Ama 7169 2072 2810] 1879 746 69 27] 13785 94429] 117406
2 |Arpa 2357 2202| 4808 2948 2056 38163 147 609 46822 14143] 6490
3 [Burgonya 786 951 896 813 935 1786 2628 1732 1451 1355
4 [Biza 28168 51728| 61646 69 579 45972) 33577 513620] 528388 311126] 176 000
5 |Fejeskaposzta 356 656 600 1064 1560 900 514 677 1093 1166
6 |Kaposztarepce 373 2360 966 1245 146! 1383 143025  44876] 21973 8460
7_|Morzsolt kukorica 95348 93093|  61159] 80702] 90805 69223 48384 35992 129759 502009 737 467
8 |Napraforgé mag 15325 16846 16508 3421 1701 1170 746 1465 76838 201648] 131500 26 941
9 |paradicsom 38 64 455 1639 2567 3262 3288 8831 14244 8372 1152 239
10 |Véroshagyma 486 484 518 242 401 471 sgo‘ 562 861‘ 2669
11 |z6ldpaprika 230 215 395 1094 1468 3726 5858 8028 5421 2943
12 [Baromfi 38082 34 732]  36953]  41077]  30230] 36776 40724 _ 40088 _ 41538 41772
13 Jiuh 211] 301] 906 390 372| 295] 516 644] 349 222
14 |Marha 2265 2320 1854 2067 2799 1490 2004 1666, 2347 2349
15 [sertés 34170 30545] 35749| 35967| 33284| 28516  29770| 28671  30037| 37003
16 |Tyuktojas (millié db) 24 27 34 35 28 27 25 37 47 35 30 46|
6. tabldzat. Eredeti KSH adatok, 2012-2013. év
2014
J F M A Mj Ju I Au Sz 0 N D
T [Ama 677 1513 2055 1751 1865 967 333]
2 |Arpa 2217 2314 2570 3861 972| 96523 103891
3 [Burgonya 465 578 525
4 |siza 45489 50309| 66 166
5 [|Fejeska 649 891 758
6 1409 12376 4462
7 |Morzsolt kukorica 117661 175110] 156 096
8 |Napraforgd mag 27372 46520]  25529| 13068
aradicsom 32 83 557 1666] 2825
10 |Véroshagyma 330 251 227 599 324
1 |Zoldpaprika 217 270 525 1179 1585

12 [Baromfi 70756 36466]  39599]  38699] 40354 36379 41944
13 Jiuh 186 275 403 728 322 359 440)
14 [Marha 2171 2675 1816 2523 2162 2268 1549
15 [sertés 34391 34399 37312] 40974| 35973] 33972 35861
16 |Tytiktojas (millié db) 50 36 32 23 37 21|

7. tabldzat. Eredeti KSH adatok, 2014. év
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J F M A Mj Ju JI MAD MSE MAPE  Theil-U

Teny 677 1513 2055 1751 1865 967 333
E Elérejelzés() 31622 32091 32560 33029 33498 33967 34435|| 31720 1007721783 36,02 38,18
< |SPSS 20.0 3807 2061 1211 758 498 341 241 1086 2008701 1,09 0,83
Walsh 463 1824 2460 1067 -319 -27 -37| 737 952795 0,63 0,87
J F M A M) Ju J MAD MSE MAPE  Theil-U

Tény 2217 2314 2570 3861 972 96523 103 891
8 |Elérejelzés() 23129 23348 23568 23787 24006 24225 24444]| 36807 1969585171 8,15 0,78
& [sPss 20.0 2032 2231 1581 3195 11411 36742 62947|| 16155 765818361 1,78 0,63
Walsh 800 767 1348 1923 2272 52686 155517 14698 656900726 0,65 0,46
J F M A Mj Ja J1 MAD MSE MAPE  Theil-U

E Tény 40758 36466 39599 38899 40354 38379 41944
O |Elérejelzés() 43020 43351 43682 44012 44343 44674 45004 4527 22891112 0,12 1,02
@ [sPss 20.0 32287 32287 36968 36968 36968 36968 36968 3855 19726301 0,10 1,06
Walsh 45734 40332 40837 46878 45839 42466 46048 4534 24077341 0,11 1,08
J F M A Mj Ju JI MAD MSE MAPE  Theil-U

E Teny 465 578 525 776 1681 1942 2634
) El6rejelzés() 1393 1399 1405 1412 1418 1424 1430 750 643579 0,97 1,98
;' SPSS 20.0 954 895 857 833 818 1790 2 896 353 184284 0,43 1,04
Walsh 616 454 919 839 976 1918 3229 294 149757 0,29 0,84
J F M A Mj Ju JI MAD MSE MAPE  Theil-U

° Tény 45489 50309 66166 50854 31960 32763 568516
g Elérejelzés() 175238 176793 178348 179903 181458 183 013 184 568|| 168737 36344528796 2,79 0,84
SPSS 20.0 28795 54597 67357 78214 58536 49787 524741 19558 565634138 0,35 0,10
Walsh 29087 46970 49678 55992 31253 35834 654230|| 18694 1133609215 0,15 0,16
= J F M A M) Ja J1 MAD MSE MAPE  Theil-U

E Tény 649 891 758 1120 1893 687 500
E‘ El6rejelzés() 1006 1008 1009 1010 1012 1013 1014 365 194871 0,44 0,98
_:’_:_ SPSS 20.0 1000 1000 1000 1000 1000 1000 1000 361 193429 0,43 0,98
& Walsh 391 675 778 890 1674 916 563 176 38619 0,21 0,46

8. tdbldzat. Osszehasonlitasi adatok, I
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J F M A M) Ja 1 MAD MSE MAPE  Theil-U
Tény 186 275 403 728 322 359 440
-E Elorejelzés() 354 350 346 343 339 336 332 119 28300 0,32 0,82
SPSS 20.0 355 355 809 355 355 355 355 164 49685 0,43 1,32
Walsh 208 195 623 302 368 308 487 128 34909 0,28 1,02
m I F M A M) Ju I MAD MSE MAPE  Theil-U
:‘,' Tény 1409 12376 4 462 1305 596 8744 244 638
"':‘ El6rejelzés() 16966 17064 17162 17260 17358 17456 17554|| 43065 7514813637 8,08 1,07
‘5 SPSS 20.0 16271 16325 16378 16431 16484 16538 16591 42512 7560826504 7,66 1,04
= lwalsh 1445 -263  -2289 -344  -1714 2965 133679|] 20018 1794092784 1,26 0,59
J F M A M Ja T MAD MSE MAPE  Theil-U
Brény 117661 175110 156096 106511 95479 49470 51 196
E Elérejelzés() 223908 224 371 224 833 225295 225757 226 219 226 681|]117934 15936660537 1,59 4,45
Q SPSS 20.0 97546 65359 62705 76489 59161 31106 2778|| 50911 3724775928 0,48 1,57
Walsh 136212 96290 66196 76342 105980 91788 64647|| 40530 2518680387 0,39 1,05
J F M A M) Ja I MAD MSE MAPE  Theil-U
w [Tény 2171 2675 1816 2523 2162 2268 1 549
E Elorejelzés() 1692 1676 1660 1644 1628 1612 1 596 536 392307 0,23 1,21
= SPSS 20.0 2139 2139 2139 2139 2139 2139 2139 288 129491 0,14 0,67
Walsh 1378 1374 1473 1523 2207 986 1729 706 731045 0,31 1,65
© J F M A Mj Ja I MAD MSE MAPE  Theil-U
E‘Df Tény 27372 46520 25529 13068 7868 4195 2 609
Tg Elérejelzés() 64478 65551 66625 67699 68772 69846 70920|| 49533 2728317323 8,16 15,85
'Z% SPSS 20.0 31171 35468 35468 35468 35468 35468 35468|| 19846 508091954 3,72 7,55
Walsh 15879 10316 16241 3967 2928 1352 547|] 10847 235518906 0,62 1,34

9. tdbldzat. Osszehasonlitasi adatok, II
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J F M A Mj I J1 MAD MSE MAPE  Theil-U

E Tény 32 83 557 1666 2825 31366 3 160
-'E Elérejelzés() 3991 4010 4030 4049 4069 4088 4107 2379 7399760 25,45 20,46
E SPSS 20.0 85 124 288 1019 4382 12506 18 009 3794 43853176 1,56 1,05
o Walsh 34 53 559 1916 2987 3587 3795 186 77389 0,13 0,17
J F M A Mj Ju J1 MAD MSE MAPE  Theil-U

® Tény 341391 34399 37312 40974 35973 33972 35861
E El6rejelzés() 32405 32363 32321 32279 32237 32195 32153 3847 19925536 0,10 1,64
“ 1spss 20.0 33335 32479 36910 35059 32586 30782 30356 3054 13131333 0,08 1,35
Walsh 35408 29970 34083 34245 32996 27140 30099 4425 23586228 0,12 1,82
J F M A M) Ju J1 MAD MSE MAPE  Theil-U

» |Tény 50 42 36 32 23 37 21
= elérejelzés() 30 31 31 32 32 33 33 9 111 0,27 0,82
= SPSS 20.0 41 41 41 41 41 41 41 10 138 0,36 1,06
Walsh 23 31 33 39 29 30 29 10 152 0,28 0,94
© J F M A M) Ju JI MAD MSE MAPLE  Theil-U

g Tény 330 251 227 599 324 421 793
_::: Elérejelzés() 954 963 972 981 990 999 1008 560 345855 1,76 2,30
:g SPSS 20.0 735 870 600 366 497 539 603 302 117305 0,97 1,35
> |walsh 421 355 578 284 409 554 975 180 42849 0,51 1,03
® J F M A M Ju JI MAD MSE MAPLE  Theil-U

% Tény 217 270 525 1179 1585 3453 6 316
E El6rejelzés() 3200 3225 3250 3275 3300 3325 3 350 2224 5887444 4,76 8,75
% SPSS 20.0 234 629 1643 2250 3154 3279 3015 1087 2273711 0,86 2,35
N Walsh 224 198 452 1251 1562 4537 6561 225 178775 0,12 0,37

10. tdbldzat. Osszehasonlitasi adatok, 111
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i} F M A Mj i 1
Fajlagos eltérés |Tény-Kozelité|/Tény % Atl. fajl. eltéres
2 [EiGrejelzes() | 4570,6% 2021,5% 1484,4% 1786,0% 16960% 3413,7% 10240,5% 3601,8%
< |SPSS 20.0 462,2% 36,2% 41,1% 56,7% 73,3% 64,7% 27,6% 108,8%
Walsh 31,6% 20,6% 19,7% 39,1% 117,1% 102,8% lw 63,1%
T T ™ Y ™ Th T
Fajlagos eltérés |Tény-Kozelits | /Tény % Atl. fajl. elteres
g [ElGrejelzés() | 943,4% 909,0% B17,1% 5161% 2370,9%  74,9%  765% 815,4%
& [sPss 20.0 8,3% 3,6%  385%  17,2% 10745%  61,9%  39,4% 177,6%
Walsh 63,9%  66,9%  47,6%  502% 133,8%  454%  49,7% 65,3%
I F M A Mj Ju Il
‘E Fajlagos eltérés |Tény-Kozelitd | /Tény % Atl. fajl. eltérés
9 |El6rejelzés() 5,5% 18,9% 10,3% 13,1% 9,9% 16,4% 7,3% 11,6%
& [spss 20.0 20,8%  11,5% 6,6% 5,0% 8,4% 37%  11,9% 9,7%
Walsh 12,2% 10,6% 3,1% 20,5% 13,6% 10,6% 9,8%! 11,5%
J F M A Mj Ju JI
% Fajlagos eltérés |Tény-Kozelitd|/Tény % Atl. fajl. elteres
En El6rejelzés() 199,6% 142,2% 167,9% 81,8% 15,7% 26,7% 45,7% 97,1%
g SPSS 20.0 105,2% 54,9% 63,4% 7.3% 51,3% 7,8% 9,9% 42,9%
Walsh 32,5% 21,4% 75,1% 8,0% 41,9% 1,3% 22,6% 29,0%
T T ™ o ] Th T
o Fajlagos eltérés |Tény-Kozelitd | /Tény % Atl. fajl. elteres
3 [FiGreielzesl) | 285,2% 251,4% 169,5% 253,8% 467,8% 4586%  67,5% 279,1%
SPSS 20.0 36,7% 8,5% 1,8%  53,8%  83,2%  52,0% 7,7% 34,8%
Walsh 36,1% 6,6%  249%  10,1% 2,2% 9,4%  151% 14,9%
= J F M A Mj Ju Il
5 Fajlagos eltérés |Tény-Kdzelitd | /Tény % Atl. fajl. eltéres
'E' El6rejelzés() 55,1% 13,1% 33,1% 9,8% 46,6% 47,4% 102,9% 44,0%
€ |spss 200 54,2%  12,3%  32,0%  10,7%  47,2%  456%  100,1% 43,1%
i Walsh 39,8% 24,2% 2,7% 20,5% 11,6% 33,2% 12,7% 20,7%

11. tabldzat. Fajlagos eltérések, I
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T 13 ™ A ™ o T
Fajlagos eltérés |Tény-Kdzelitd|/Tény % Atl. fajl. elteres
S [ElGrejelzés() 90,0%  27,1%  14,0%  52,9% 5,5% 6,7%  24,5% 31,5%
SPSS 20.0 90,5%  28,8% 100,8%  51,3%  10,3% 1,4%  19,4% 43,2%
Walsh 11,9%  29,3%  54,6%  586%  14,3%  14,3%  10,6% 27,7%

= T T ™ A ] o L
g Fajlagos olterés [Tany-Kozelita | /Tany % ATl Tajl. eltérés
& [El6rejelzés() | 1104,2%  37,9% 284,6% 1222,2% 2812,9%  99,6%  92,8% 807,7%)
§ SPSS 20.0 1054,9%  31,9% 267,0% 11587% 2666,3%  89,1%  93,2% 765,9%
¥ |walsh 2,6% 102,1% 151,3% 126,4% 387,7%  66,1%  454% 125,9%

T T ™ A M o T
B Fajlagos eltérés |Tény-Kozelits | /Tény % Atl. fajl. elteres
8 [Elérejelzés() 90,3%  28,1%  44,0% 111,5% 136,4% 357,3% 342,8% 158,6%
2 [spss 20,0 17,1%  62,7%  59,8%  28,2%  380%  37,1%  94,6% 48,2%
Walsh 15,8%  45,0%  57,6%  283%  11,0%  855%  26,3% 38,5%

7 F M A M i 1T
© Fajlagos eltérés | Tény-Kozelitd | /Tény % Atl. fajl. elteres
5 [El6rejelzés() 22,1%  37,4% 8,6%  34,9%  24,7%  29,0% 3,0% 22,8%
2 [spss 20.0 1,5%  20,0%  17,8%  152% 1,0% 57%  38,1% 14,2%
Walsh 36,5%  48,6%  18,9%  39,6% 21%  56,5%  11,6% 30,6%

J F M A M Ju I
§° Fajlagos eltérés |Tény-Kozelits | /Tény % Atl. fajl. elteres
® [El6rejelzés() | 135,6%  40,9% 161,0% 418,1% 774,1% 1565,1% 2618,1% 816,1%
5 SPSS 20.0 13,9%  23,8%  38,9% 171,4% 350,8%  745,5% 1259,4% 372,0%
Walsh 42,0%  77,8%  364%  69,6%  62,8%  67,8%  79,0% 62,2%

12. tabldzat. Fajlagos eltérések, 11
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J F M A M) Ju J1
5 Fajlagos eltérés | Tény-Kozelit|/Tény % Atl. fajl. elteres
5 [ElGrejelzes() |12237,2% 4715,7%  623,4%  143,1%  44,0%  21,4%  30,0% 2545,0%
E SPSS 20.0 161,8% 48,7% 48,3% 38,8% 55,1% 271,5% 470,0% 156,3%
& lwalsh 53%  36,5% 0,4%  15,0% 5,7% 6,6%  20,1% 12,8%
J F M A Mj Ju JI
2 Fajlagos eltérés | Tény-Kozelits|/Tény % Atl. fajl. eltéres
E El6rejelzés() 5,8% 5,9% 13,4% 21,2% 10,4% 5,2% 10,3% 10,3%
¥ Ispss 20.0 3,1% 5,6% 1,1% 14,4% 9,4% 9,4% 15,4% 8,3%
Walsh 3,0% 12,9% 8,7% 16,4% 8,3% 20,1% 16,1% 12,2%
rr. 1 3J FrF &M & M Tt ]
" Fajlagos eltérés | Tény-Kdzelits|/Tény % Atl. fajl. eltéres
:% El6rejelzés() 38,9% 26,5% 12,9% 0,5% 40,6% 11,3% 58,6% 27,0%
" lspss 20.0 16,6% 1,3%  15,1%  29,5%  80,2%  12,0%  97,4% 36,0%,
Walsh 54,4% 26,7% 7.1% 20,7% 27,6% 19,4% 39,0% 27,8%
© I F M A Mj Ju JI
E:a Fajlagos eltérés | Tény-Kozelits | /Tény % Atl. fajl. eltérés
é Elérejelzés() 189,5%  283,6% 327,7% 63,6%  2059% 137,2% 27,1% 176,4%
:g SPSS 20.0 123,1%  246,4% 164,1% 38,9% 53,7% 27,9% 24,0% 96,9%
5 |walsh 27,7%  412% 154,3%  52,7%  26,3%  31,6%  23,0% 51,0%
o J F M A M) Ju J1
-'§_ Fajlagos eltérés | Tény-Kozelits|/Tény % Atl. fajl. elteres
@ [Elgrejelzés() | 1377,4% 10958% 519,1% 177,7%  108,2% 3,7%  47,0% 475,5%
2 |spss 20,0 7,0% 133,2% 212,9%  90,8%  99,0% 5,0%  52,3% 85,9%
N lwalsh 3,4% 26,6% 14,0% 6,1% 1,5% 31,4% 3,9% 12,4%
13. tabldzat. Fajlagos eltérések, I11
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5. dbra. Buza: tények és eldrejelzett értékek diagram formdban
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6. dbra. Paradicsom: tények és eldrejelzett értékek diagram formaban
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7. dbra. Zoldpaprika: tények és eldrejelzett értékek diagram formaban
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AN APPLICABLE METHOD FOR SEASONAL TIME SERIES ANALYSIS:
THE INTRODUCTION OF THE WALSH-TRANSFORM

The analysis and forecasting of time series has not only been in focus of mathematical-
statistical research for long but also has got significant practical relevance since
there are many examples in economic practice for the need of the prognosys of
such kind of data. The objective of the present study is twofold: on one hand
we demonstrate a process (based on Walsh-approach, dyadic analysis) that can be
considered as a novelty in the Hungarian economic research, on the other hand we
illustrate that for some reproductive time series, very accurate forecasting can be
gained by the application of the method. However, we strongly stress that these
examples do not sufficiently prove the relevance of the method or its dominancy
on other mainstream techniques while the gained results are remarkable enough to
publish. Further research is needed to systematically test the approach through
carefully planned simulations in order to draw more serious conclusions in terms of
the applicability of the Walsh-transform based forecasting method.
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A FOGYASZTOI MARKAERTEK, MINT MASODRENDU
LATENS VALTOZO OKOZATI BECSLESE!

SZOCS ATTILA — BERACS JOZSEF
Sapientia Egyetem, Csikszereda — Budapesti Corvinus Egyetem

Cikkiink a fogyaszt6i markaérték meghatarozasa soran az okozati illetve ref-
lektiv mérési modellek problematikdjabdl indul ki. Véleménytink szerint a
markaérték meghatarozasara hasznalt strukturdlis egyenlet modellek becslé-
sének csak akkor van 1étjogosultsiga, ha ezek a modellek megfelel6 specifika-
ciéra épiilnek. A fogyasztéi markaérték modelleket ez idéig anélkiil épitették
és becsiilték, hogy érveltek volna a valasztott (reflektiv specifikdcié) mellett.
Arra a megallapitdsra jutottunk, hogy a fogyasztéi markaértéket okozati mo-
dellben célszerti mérni, mivel az okozati modell tekinthetd elméletileg megala-
pozottnak. Az elméletileg megalapozott, okozati specifikdcionak koszonheto-
en azt is sikeriilt bizonyitanunk, hogy a fogyasztéi markaérték tizleti életben
hasznalt sokdimenzids fogalma egy alapvetéen sokkal egyszeriibb struktira-
ban becsiilhetd, mint ahogyan az irodalom egy jelentés aramlata azt sugallja.
Az elméleti tisztanlatds mellett a mdrkaérték két dimenzidja, az érzelmen
alapuld bizalom, valamint a racionalis gondolkodast tiikkr6z6 eldny, 6sszhang-
ban 4all a kozgazdasagtan magatartasi elméleteivel is.

1 Irodalmi attekintés

Az iizleti életben, a marketingben egyre nagyobb szerepe van a megfoghatat-
lan (intangible) eréforrdsoknak, mint amilyen a markaérték. A mérka tdjékoz-
tatja a vevét a megvasarolni szandékozott termék, szolgaltatas mindségérol,
megbizhatosagarol, értékérdl. Mikozben megkiilonboztet mas termékektol,
egyben azonosit a termelGvel, kereskedOvel, a marka identitas hordozdjaval.
A kozgazdasdgtanban gyakran kizarélagosan hasznalt arjelz6k mellett vagy
helyett, egyre nagyobb szerepet t6lt be a marka vasarlot, fogyasztot orientald
szerepe (Erdem-Swait:1998, Keller:1993). Kutatdsunkban kisérletet tesziink
a markaérték fogalmanak egy elméletileg és modszertanilag megalapozott, a
gyakorlat szamara is relevians meghatarozasara.

Az elméleti fogalmakat képesek vagyunk okozati illetve reflektiv forméban
operacionalizalni (Jarvis et al. 2003, Temme és Hildebrandt 2006), azonban
a kutatasokban, a szakirodalomban, hosszi idon keresztil szinte kizarodlag
a reflektiv mérési modellek dominéltak. A kovariancia alapi méréseknek és
a latens valtozdk reflektiv operacionalizasanak a széles korl elterjedtségét
Churchill (1979) mddszertani cikkének hatdsdval magyardzzdk (Temme és
Hildebrandt 2006, Coltman et al. 2008, Diamantopoulos et al. 2008).

IBeérkezett: 2015. januar 21. E-mail: szocsattila@sapientia.siculorum.ro.
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Mig a reflektiv modellek dominaljak a pszicholdégia és menedzsment tu-
doményos irodalmat, addig az okozati megkozelitésnek nagyobb szerepe van
a gazdasidgtudoményokban és a szocioldgidban (Borsboom et al. 2003, Colt-
man et al. 2008).

Tipikus példdja a reflektiv mérési modelleknek az attitiid, vagy a vasarlasi
hajlandéség (Jarvis et al. 2003). Az attitlidrol vagy a vésarldsi hajlanddsdgrol
is megalapozott feltételezniink, hogy olyan nem megfigyelheté allapotot je-
leznek, amelyek mérheto jelenségeket befolyasolnak. Okozati mérési modellre
tipikus példa lehet az ,,élet mindsége” (Bollen és Ting 2000). Az életminé-
séget olyan tényezdkkel mérhetnénk, mint az egészség, a boldogsig és gaz-
daségi helyzet, ezekrol a tényezokrol azonban elméletileg nem megalapozott
feltételezni, hogy az életminéség okozatai lennének (Bollen és Ting 2000).

A strukturalis egyenlet modellek hasznalata a fogyaszto6i
markaérték kutatasban

A fogyasztéi markaérték irodalomban a strukturdlis egyenlet hasznalata &l-
taldnosnak mondhaté (Yoo-Donthu 2000, Vazquez et al. 2002, Netemeyer et
al. 2003, Erdem-Swait 1998, Erdem et al. 2006, Martensen-Gronholdt 2004,
Jensen és Klastrup 2008, Chau és Ho 2008, Boo et al. 2009, Atilgan et al.
2009, Kim és Hyun 2010).

A strukturalis egyenletek elterjedt hasznélata és az elméleti el6feltevések
(Aaker 1991, Keller 1993) megléte ellenére azonban a mérkaértéket kevesen
hatdroztdk meg, mint reflektiv ldtens véltozét (Atilgan et al. 2009), és
egyetlen fogyasztéi markaérték modell szerkesztése esetében sem érveltek a
szerzOk, miért hasznaltak reflektiv illetve okozati modellt.

Atilgan et al. (2009) reflektiv mérési modelleket haszndlt, azonban nem
érvelt a specifikdcié mellett. Erdem és Swait (1998), Erdem et al. (2006)
a fogyasztéi mérkaértéket a mdarka hitelességet jelz& (signal) képességében
hatarozzak meg, aminek koszonhetéen csokken az észlelt kockazat, a keresési
koltség, és nb az elvart hasznossdg. Martensen és Gronholdt (2004) a marka
és fogyaszto kozotti kapcesolat fogalmat épiti be a modellbe, és ezt értelmezi
markaértékként.

Bizonyos szerzdk a strukturalis modellben a markaértéket nem, csak a di-
menzidit operacionalizaljdk (Vazquez et al. 2002, Boo et al. 2009, Netemeyer
et al. 2004). Az Atilgan et al. (2009) modellben a fogyasztéi méarkaérték ref-
lektiv mérési modellben szerepel, a strukturalis kapcsolatokrdél azonban nem
szdmol be (ellenben bizonyitjdk a modell kulturélis érvényességét).

Atilgan et al. (2009) szdmos szerz6vel ellentétben ldtens valtozéként ope-
racionalizdlta a mérkaértéket. Yoo és Donthu (2001), Kim és Hyun (2010)
fliggo valtozdként értelmezte a négy valtozéval mért altalanos markaértéket,
Martensen és Gronholdt (2004) és Jensen és Klastrup (2008) is fiiggetlen
valtozdként épitették a modelljiikbe a ,,mérka és fogyasztd kozotti kapesolat”
fogalmat.

A Martensen és Gronholdt (2004) modell alapjan sajnos sok mindent nem
allapithatunk meg, mivel nem szamoltak be a becsiilt paraméterekrol.
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A fogyaszt6i markaérték modellek szerzéinek jelentds tobbsége Aaker kon-
ceptudlis modelljére épiti empirikus modelljét, vagy ezt hasznalja kiindulé-
pontként (Yoo és Donthu 2000, Yoo és Donthu 2001, Netemeyer et al. 2003,
Atilgan et al. 2009, Boo et al. 2009, Kim és Hyun 2010). Aaker (1991) olyan
vagyonértékek Osszességeként jellemzi a markaértéket, amelyek a markanév-
nek koszonhetSen hozzdadédnak a termék értékéhez. Aaker (1991) szerint
tehat a markaértéket, mint mérheté elemek Gsszességét hatarozhatjuk meg,
ami a fogyasztoi markaérték okozati természetére utal.

2 Az okozati illetve reflektiv mérési modellek
problémaja

A cikkiinkben a Bollen (2011) éltal ajanlott terminol6giat hasznaljuk. Ennek
megfeleléen haromféle mérési modellt kiilonboztetiink meg.

1. Reflektiv modellek. A latens valtozé hatdrozza meg annak indikatorait.
Grafikusan dbrazolva a nyilak a latens valtozétol az indikatorok fele
mutatnak.

2. Okozati modellek. Az indikatorok hatdrozzak meg a latens véltozdét.
Grafikusan abrazolva a nyilak az indikatort6l mutatnak a latens valtozo
irdnyaba. Becsiiliink hibatagot mind az indikator, mind a masodrendii
latens valtozé szintjén.

3. Kompozit mérési modellek. Az indikatorok hatarozzak meg a kompozit
valtozét. Grafikusan abrézolva a nyilak az indikatortél mutatnak a
kompozit valtozo iranyaba. Nem becsiiljiik a hibatagot a masodrendi
latens valtozd szintjén.

A reflektiv mérési modellek esetében azt tételezziik fel, hogy az oksdgi fo-
lyamatok a latens valtozo iranyabol tartanak az indikatorok irdanyaba. Vagyis
azt tételezzik fel, hogy a latens valtozoban bekovetkezett véaltozéds, az in-
dikdtorokban is valtozast fog eléidézni (Bollen és Lennox 1991, Jarvis et al.
2003, Coltman et al. 2008). Grafikus dbrézoldsban a ldtens véaltozét jelold
ellipszist6l mutatnak a nyilak a négyzettel jelolt indikatorok (mért valtozdk)
irAnyaba (l.a dbra). A reflektiv mérési modellek indikdtorairdl (mért valto-
z6irdl) azt &llitjuk, hogy a nem megfigyelhetd 1dtens valtozé reflexidi, innen
szarmazik a reflektiv megnevezés.

Az okozati (causal) és a kompozit (formativ) mérési modellek kozotti 16-
nyegi kiillonbség az, hogy az okozati mérésben latens valtozét vagyunk képe-
sek becsiilni, mig a kompozit mérési modellekben ez nem lehetséges, itt kom-
pozit (formativ) fogalmakat tudunk mérni (Bollen és Lennox 1991, Jarvis et
al. 2003, Bollen 2011). A lényegi kiilonbség a latens valtozd szintjén becsiilt
hiba (disturbance) tényezében rejlik, ami nincsen jelen a kompozit mérési
modellekben. Ennek kovetkeztében az utobbi modellekben a kutatonak biz-
tositania kell, hogy a fogalmat magyardzé minden indikatort bevont az elem-
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zésbe, hiszen azt tételezi fel, hogy hiba nélkil becsiili az adott kompozit
fogalmat.

Bollen (2011) javaslatdra amennyiben lehet, keriiljitk a formativ fogalom
hasznélatat, mert a szakirodalomban ezzel a fogalommal gyakran jeloltek
tényleges ldtens véltozés mérési modellt (okozati) és f6komponens mérési
modellt (kompozit) is.

Az okozati mérési modellekben az oksédgi folyamat irdnya éppen forditottja
a reflektivnek. Ebben az esetben azt tételezziik fel, hogy az okozati in-
dikatorokban bekovetkezett valtozas idéz el6 véltozast a latens véltozdban
(Edwards és Bagozzi 2000, Jarvis et al. 2003, Wilson et al. 2007, Diaman-
topoulos et al. 2008, Collier és Bienstock 2009). Grafikus dbrézoldsban az
indikatorok felol mutatnak a nyilak a latens valtozét jelzé ellipszis iranyaba
(1.b dbra). Az okozati ldtens véltozérdl azt allitjuk, hogy az indikdtorok
koz0s variancidja hatarozza meg annak a jelentését.

¢

Ll

el e2 ed c13

1.a Reflektiv modell 1.b Okozati modell

1. dbra. Reflektiv illetve okozati mérési modellek sematikus abrdzolasa
Forrds: Bollen és Lennox (1991).

A fenti modell (1. 4bra) alapjan a reflektiv mérési modell egyenletét a
kovetkezoképpen irhatjuk fel:

yi=Ain+ei, (1)

ahol y; a reflektiv i latens valtozo i-edik indikatora, €; az i-edik indikatorhoz
tartoz6 mérési hiba (az abréan e beti jeloli), és A; paraméter az n ldtens valto-
z6 hatésa y;-re. A mérési hibdkrdl feltételezziik, hogy fiiggetlenek egyméstdl
(cov(ei,e5) = 0, i # j), és fliggetlenek a latens valtozétol (cov(n,e;) = 0).
Tovabba a reflektiv modellekben az indikatorok ko6zott pozitiv interkorreléd-
ciénak kell 1éteznie. Az utébbi feltételt Bollen (1984) bizonyitotta Curtis és
Jackson (1962) cikkének kovetkeztéseibdl kiindulva.
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Az okozati mérési modellt a kovetkezé egyenlet segitségével tudjuk abré-
zolni:

n=> "ixi+¢, (2)

i=1

ahol x; az i-edik okozati indikator, v; paraméter az i-edik indikatornak az n
latens valtozora kifejtett hatdsat méri, ¢ pedig a latens valtozéhoz tartozo
hibatényez6 (disturbance effect). A hibatényez6 és az indikdtorok kozott
nem létezik korrelacié (vagyis cov(y;, () = 0). A hibatényezd jelentését
tobbféleképpen magyardztdk. Jarvis et al. (2003) szerint a hibatényez6 a
mért valtozok egylittes hibdja, MacKenzie et al. (2005) szerint pedig a hi-
batényez6 harom forrasbdl is fakadhat: az indikatorok mérési hibajabdl, az
indikatorok kozotti interakciobdl, és lehet a fogalomnak az indikatorok altal
nem magyarazott része.

Diamantopoulos (2006) bizonyitotta, hogy a hibatényez6t nem lehet a
mérési hibaval magyarazni, mert az okozati indikatorok értelmezés szerint
hiba nélkiil vesznek részt a becslésben. Az indikatorok kozotti interakcid,
mint magyarazat statisztikai szempontbdl elfogadhaté lenne, azonban komoly
értelmezési problémat vet fel, hiszen az okozati latens véltozé éppen az in-
dikatorok kozotti interakeid hatdsara jon létre. Az egyetlen elfogadhaté mag-
yardzat az, hogy az okozati latens valtozéhoz kapcsolédé hibatényezé (dis-
turbance) a mért valtozok dltal nem magyardzott része a latens véltozénak.

A reflektiv modellek esetében az indikatorok koézotti pozitiv korreldcié ko-
vetelmény (Bollen 1984, Diamantopoulos et al. 2008), ezzel szemben a kom-
pozit indikatorok esetében az is elfogadhatd, hogy ne létezzen kozottik kor-
reldcid, vagy negativan korreldljanak (Collier és Bienstock 2009). Az okozati
indikatorok esetében lehetové tessziik a modellben, hogy szabadon korrelal-
janak, masfeldl azt is elvarjuk, hogy valamilyen kozos tartalmat megosszanak,
hiszen egytitt befolydsolnak egy litens véaltozét (Bollen 2011). Az okozati
modellekben ezt a hatast minden indikator kozott becstuljiik, és grafikus
abrézoldsban a kétvégii ives nyil dbrézolja (c12, ¢23 — 1.b dbra). Azéltal,
hogy a reflektiv modellekbe nem épitjiik be a szabad korrelaciét lehetové
tevé nyilakat (az okozati modellekkel szemben), elvérjuk, hogy minden in-
dikator pozitivan korreldljon a mésikkal. Amennyiben ez nem torténik meg,
a modell nem fog jdl illeszkedni, adott esetben indikatorokat kell térolntink
a modellbdl.

Az okozati mérési modellek legkordabbi elméleti megalapozdsat Curtis és
Jackson (1962) és Blalock(1964) munkaihoz kapcsolhatjuk. Az okozati mé-
rési modellekben (az eredeti elképzelés szerint) az indikatoroknak nem kell
pozitivan korrelalniuk egymassal, mint ahogyan azt a reflektiv modellek eseté-
ben elvarjuk, ezért bels6 konzisztencia vizsgalatdt sem végezhetjiik el rajtuk
(Bollen 1984).

A reflektiv mérési modelleket izolacidban is képesek vagyunk helyesen
becsiilni (Diamantopoulos et al. 2008), mikozben okozati mérési modellek
izoldciéban nem azonosithatéak, ezért nem is becstilhetéek (Jarvis et al. 2003,
Bollen és Lennox 1991, MacKenzie et al. 2005). Annak érdekében, hogy a
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latens valtozé szintjén a hibatényezot becsiilni lehessen, az okozati mérési
modellt egy nagyobb modellbe kell beépitentink. Széles korben elfogadott
megoldas a probléma kezelésére, ha az okozati latens valtozdt kovetkezmé-
nyeivel egylitt egy strukturalis modellben becsiiljiik. Pontosabban, annak
érdekében, hogy a latens fogalom szintjén a hibatényezot becstilni tudjuk,
sziikség van arra, hogy az okozati latens fogalom iranyabdl legalabb két nyil
mutasson két reflektiv valtozé vagy létens fogalom irdnydba (Joreskog és
Goldberger 1975, MacCallum és Browne 1993, MacKenzie et al. 2005).
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2.a lzolaciéban
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2.b Strukturalis modellben

2. dbra. Okozati indikatorokkal mért latens valtozé Forrds: Sajat szerkesztés
(Bollen és Lennox 1991, Diamantopoulos et al. 2008 alapjin).

A fenti Gsszehasonlitdsban a 2.a dbra izoldciéban szemlélteti az okozati
mérési modellt, ami azt jelenti, hogy a modelliink egyetlen okozati mérési
modellbél &ll. A 2.b dbra egy sematikus MIMIC (Multiple Indicators Mul-
tiple Causes) modell, ahol a ldtens valtozé mar nincsen izolaciéban, mivel a
modellbe még beépitettiink két reflektiv indikdtort (y1, y2), igy az okozati
latens valtozéhoz tartozdé hiba (¢) becsiilhetd. A két reflektiv indikdtorhoz
tartoz6é mérési hibdkat el, e2 jeloli (14sd az 1-es egyenletet). Ez a probléma
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a reflektiv modellek esetében azért nem meriil fel, mert ott a hibatényez6k
a mért valtozékhoz kapcsolédnak, és nem a létens valtozéhoz (kivéve, ha
egy strukturalis kozvetlen hatds nem mutat rajuk, mert ekkor, mint endogén
véltozdk szintjén, itt is kell a hibaval szdmolni).

Az okozati és reflektiv mérési modellek kozotti kiillonbségtételnek azért
van nagy fontossdga, mert amennyiben adott fogalmat helytelentil opera-
cionalizalunk, akkor a becsiilt paraméterek, az oksagi viszonyra vonatkozo
kovetkeztetéseink is helytelenek lesznek.

A Jarvis et al. (2003) 4ltal a helytelen operacionalizaldsrdl végzett meta-
elemzés négy jelentés marketing-folydiratra terjedt ki (Journal of Consumer
Research, Journal of Marketing, Journal of Marketing Research, Marketing
Science). Az &ltaluk kapott eredmény szerint, a megvizsgalt 1192 latens
fogalombdl 71% helyesen volt modellezve. A fennmaradé 29% helytelentil
operacionalizalt latens fogalom koziil a nagy tobbség olyan okozati fogalom
volt, amit a szerzok reflektiv fogalomként modelleztek.

3 A fogyasztéi markaérték okozati modellje

Kutatasunk elsédleges célja egy masodrendii latens valtozé okozati speci-
fogyasztéi markaérték esetében épitjik fel és becsiiljiik a strukturalis egyenlet
modelliinket.

A dolgozat kiindulé konceptudlis modelljét (3. 4bra) az Aaker (1991),
Keller (1993) konceptudlis modellek, az Aaker (1991) modellre épiilé em-
pirikus modellek és Lehman et al. (2008) cikk eredményeire tdmaszkodva
épitettiik fel. Modelliink szerkezetét Aaker (1991) konceptudlis modellje
hatérozta meg elsésorban. Az aakeri modellt kovetve épitettiik be a modellbe
az Ismertséget, az Eszlelt mindséget, az Elényt és Egyediséget. Az utébbi
ketté Aaker (1996) javaslatait kévetve a marka megkiilonboztethetSségét
mérik. A két masik dimenziét annak érdekében épitettiik be, hogy a meg-
véltozott piaci koriilmények tényezdit is figyelembe vegyiik. Az Aktivitas (a
Lehman et al. (2008) modellb8l dtvéve) szerepe tobbek kozdtt a szocidlis
kozosségeknek koszonhetdsen névekedett meg, a Bizalom (szerepel még az
Atilgan et al. (2009) modellben is) pedig a minéségre vonatkozé nagy meny-
nyiségl informaciénak a széles korii elérhetosége kovetkeztében valt fontossa.

Kiindulé modelliink, mas modellekhez hasonléan sokdimenziés szerkezeti.
Lehman et al. (2008) cikke 27 fogalombdl kiindulva hat faktort fogad el,
Vazques et al. (2002) nyolc dimenziét javasol, Martensen és Gornholdt (2004)
és Keller (2003) hat dimenziét fogad el.

A kiindulé modellben (3. 4bra) a Mérkaérték egy mdsodlagos latens
valtozd, abban az értelemben, hogy a Markaértéket elsédleges latens valtozdk
hatdsén keresztiil becsiiljiik. A Mérkaérték dimenziéi (Ismertség, Egyediség
stb.) elsédleges latens valtozdk, amelyek jelentését a mért véltozdk (az Is-
mertség esetén IS1, 152, I1S3)és a hozzdjuk tartozé hibatagok (az Ismertség
esetén el, e2, e3) hatarozzak meg. A Mérkaérték szintjén becsiilt hibatag (¢1)
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a dimenzidk altal nem magyarazott tartalmat képviseli. Mivel a Markaérté-
ket egy okozati modellben becsiiljiik (a dimenzidk okozzdk a markaértéket), a
Maérkaértéket egy nagyobb modellben, kdvetkezményeivel (Véasdrlsi szandék
és Alacsony keresési koltség) egyiitt becstiljiik.

Megkozelitésiink szerint a fogyasztoi mdrkaérték a markahoz kapcsolodd
asszociacidk altal kozosen okozott olyan fogalom, amiben a markahoz kap-
¢s0l6d6 asszociaciok hatdsa fékuszalodik. A méarkaértéket olyan masodrendil
latens fogalomként hatarozzuk meg tehat, amelyet a kovetkezo fogalmak
okoznak: Ismertség, Egyediség, Elony, Eszlelt mindség, Aktivitas, Bizalom.
Technikai szempontbdl ez azt jelenti, hogy a fogyasztéi markaértéket egy
I1.-6s tipusi (Diamantopoulos et al. 2008) mésodrendii ldtens valtozds mo-
dellben megfelel6 becsiilni.

Az Aaker (1991) modell négy Gsszetevje, az Eszlelt mindség, Hiiség, Is-
mertség és Asszocidciok épiilt be a legtobb empirikus kutatdsba (Yoo és Don-
thu 1997, 2000, Chau és Ho 2008, Atilgan et al. 2009, Kim és Hyun 2010),
ezzel a gyakorlattal ellentétben a jelen modell kidolgozasakor a Hiiséget,
akdrcsak mésok (Erdem és Swait 1998), a markaérték kévetkezményeként és
nem elézményeként értelmeztitk. A Hiiség mérésére Aaker (1996) utasitdsait
kovetve olyan kérdéseket hasznaltunk, amelyek vasarlasi gyakorlatra utalnak,
igy azonban sem elméleti, sem technikai szempontbdl nem elfogadhatd, hogy
a Hiiség dimenzié, a Markaérték kozvetitésével magyardzza a Markaérték
olyan kovetkezményét, mint a Vasarlasi szandék.
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Az Ismertséget olyan fogalomnak tekintjiik, amelyik konkrétan utal a
fogyasztd fejében létez6 asszociacidés csomopont meglétére, minden méas a
maéarkédval kapcsolatosan mért fogalmat asszocidciénak mindésitiink. A kon-
ceptudlis modelliinkben tehat a Markaérték dimenzidi az Ismertség, és a
markanévhez kapcsolodé asszocidciok az Egyediség, Elony, Eszlelt minoség,
Aktivitas és Bizalom. Az Ismertséget annak ellenére beépitjiik a kiinduld
modelliinkbe, hogy a vizsgalt 13 empirikus modell koziil csak egyetlen mo-
dellben szerepel, mint 6néllé dimenzid, mivel a konceptudlis modellek nagy
fontossagot tulajdonitanak neki. Ennek eredményeként fogalmazzuk meg elsé
hipotézisiinket:

H1: Az ismertség pozitivan és szignifikansan befolydsolja a mdarkaéritéket.

Az Egyediség és Elony egylitt a marka megkiilénboztethetéségének méré-
sére kell, hogy alkalmas legyen. Aaker (1996) utasitdsai szerint az Asszocid-
cidék dimenzié tartalmét a legjobban a megkiilonboztetés Osszesiti. A megkii-
16nboztetés fontossagat jelzi, hogy Aaker 1996-os cikkében az Asszocidcidk
dimenziét az Asszocidciok/Megkiilonboztetés formaban irja le. Az egyediség
és az elény a mérka azon képességét méri, hogy kit{injon a tobbi koziil. A két
dimenzi6 kozott a killonbség az, hogy az egyediség esetén csak azt mérjik,
milyen mértékben észlelik a markat kiilénbozonek a konkurensektdl a fo-
gyasztok, figgetlenil attol, hogy ennek a kiilonbségnek pozitiv vagy negativ
jelentést tulajdonitanak. FEzzel szemben az elony a marka megkiilonbozteto
képességét méri azt, hogy a marka milyen mértékben képvisel valamilyen
hasznossagot a fogyaszténak, van-e a fogyasztok szamara pozitiv jelentése a
megkiilonboztetésnek.

H2: Az egyediség pozitivan €és szignifikansan befolydsolja a mdrkaértéket.

H3: Az eldny pozitivan és szignifikansan befolydsolja a mdrkaértéket.

Az észlelt mindség szadmos fogyasztéi markaérték osszetevd eleme (Yoo és
Donthu 2001, Netemeyer et al. 2003, Atilgan et al. 2009, Boo et al. 2009,
Kim és Hyun 2010), és az ismertséggel egytitt az Aaker (1991) klasszikus
markaérték modelljének dimenzidjat képezi. Az észlelt minéség fogalménak
operacionalizalasa egyszerii, a fogalom segitségével azt mérjik, a fogyasztdk
az adott markéaval kapcsolatban milyen mértékben gondoljak azt, hogy magas
mindséget képvisel.

H4: Az észlelt mindség pozitivan és szignifikansan befolydsolja a mdrkaértéket.

Az aktivitas dimenzi6 az egyetlen magatartdsi 6sszetevd, ami a fogyasztok
arra iranyuld hajlanddsagat méri, hogy a markat az életiik szerves részének
tekintsék, hogy beszéljenek réla, hogy megosszdk a markaval kapcsolatos in-
formacidkat ismerdseikkel.

H5: Az aktivitds pozitivan és szignifikinsan befolydsolja a mdrkaértéket.

Az Aaker (1991) modell és az erre épiilé mas modellekhez (Yoo és Donthu
2000) képest djdonsdgnak mindsiil a Bizalom dimenzi6 beépitése a modellbe.
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Ugy értékeljiik, hogy olyan kortilmények kozott, amikor latvanyos titemben
novekedik a piacon elérheté6 markak szama, amikor egyre nagyobb szamu
gyenge minéségl termék jelenik meg a piacon, a méarkaval szembeni bizalom
a marka fogyasztoi értékének egyik legfontosabb tényezdjévé valik.

H6: A bizalom pozitivan és szignifikansan befolydsolja a markaértéket.

A magas markaértékkel rendelkez6 markak esetében magasabb vasarlési
hajlanddsagra szamitunk, azt tételezziik fel, hogy a magas markaérték po-
zitivan befolydsolja a véséarldsi hajlandésdgot (Laroche et al. 1996, Cobb-
Walgreen et al. 1995, Yoo és Donthu 2001, Christodoulides et al. 2006).
Agarwal és Rao (1996) a mérkaértékrél késziilt metaelemzésében a vasdrldsi
hajlanddsagot, mint kiemelten fontos markaértékmérét jelolte meg, azonban
nem értelmezte a markaérték kovetkezményeként.

H7: A fogyasztoi markaérték pozitivan és szignifikdnsan befolydsolja a vd-
sarldsi hajlanddsdgot.

A kozgazdasagi szakirodalomban a méarka altal nyijtott egyik legfontosabb
elényként a keresési koltség csdkkenését nevezik meg (Ramello 2006). Bizo-
nyitottak példaul, hogy az id6 relativ koltségének novekedése megnoveli az
ismert, nemzeti markak irdnti keresletet (Pashigian és Bowen 1994). Az in-
formaciés aszimmetria feltételei kozott, amikor a fogyaszték a mindséggel
kapcsolatosan bizonytalanok (Akerlof 1970), a mérka fontossdga megnd, hi-
szen azaltal, hogy képes minGséget jelezni, csokkenti az informéaciés aszimmet-
ridt, csokkentve ezéltal a keresési koltségeket és az észlelt kockdzatot (Tsao
et al. 2006).

A marketing irodalomban a mérka altal nyujtott egyik lényeges elényként
ugyancsak a keresési koltség csokkenését térgyaljuk (Erdem és Swait 1998,
Erdem et al. 2006, Christodoulides et al. 2006).

H8: A fogyasztoi mdrkaérték pozitivan és szignifikansan befolydsolja az ala-
csony keresési koltségeket.

Az alacsony keresési koltséget olyan valtozoként operacionalizdltuk, amely
a markanak koszonheté megtakaritott idét és energidt méri. Amennyiben a
fogyasztdk egyetértettek a kijelentésekkel, azt jelenti, az adott markanévnek
koszonhetéen kénnyebben tudtak vasarlasi dontést hozni, mivel az a meg-
bizhaté minoség jeleként miikédott. Ha a markaérték pozitiv hatassal van
az alacsony keresési koltségre, azt jelenti, a magas markaérték noveli annak
a val6szinliségét, hogy a markanévnek koszonhetGen csokkenjen a keresési
koltség.

3.1 Okozati specifikacio

Az okozati fogyasztéi markaérték modellezését a dolgozat dltal kiemelten ke-
zelt, és a fogyasztoi markaérték irodalomban nagy népszeriiségnek orvendo
meghatédrozasok is tdmogatjak (Farquhar 1989, Aaker 1991, Achenbaum 1993).
Ezekbdl a meghatarozasokbdl kiindulva a cikkiink a kovetkezoképpen ha-
tarozza meg a fogyasztéi markaértéket: az okozati fogyasztéi mdrkaérték a
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marka dltal a termékhez hozzdadott érték, ami a mdrkdhoz kapcsolodo asszo-
cidaciok hatdsdra jon létre.

Amikor arra keressiik a valaszt, hogy a fogyasztéi méarkaértéket okozati
vagy reflektiv indikatorokkal mérjik, akkor nem azt akarjuk megvélaszolni,
hogy a fogyaszt6i markaértéknek milyen a természete. A fogyaszté markaér-
ték, mint (l&tens) fogalom, egy olyan konceptuédlis fogalom, ami énmagaban
nem minésithetd sem reflektivnek, sem okozatinak. Az okozati specifikécid
azt tételezi csupan fel, miként cikkiinkben allitjuk, hogy a fogyasztéi marka-
értéket — elméleti meghatarozasa alapjan — okozati modellben kell mérni.

Ha olyan modellt épitenénk, amelyben a fogyasztéi markaérték indikatorai
reflektiv els6 rendid latens valtozok, akkor azt allitjuk, hogy a fogyasztdi
markaérték okozza a marka elényeit, a marka ismertségét vagy a markaval
szemben kialakult bizalmat. Mindez azonban logikailag nem védhetd feltevés,
hiszen a fogyasztéi markaértékre, mint olyan dontéstamogaté eszkozre utal
a szakirodalom, amely a menedzserek szamara hasznos diagnézist allit fel
a markardl kialakult fogyasztoi elképzelésekrdl. Ha azt tételezziik fel, hogy
a fogyasztoi markaérték okozza a markiahoz kapcsolddd asszocidciokat, ezzel
azt is feltételezziik, hogy a fogyasztok fejében eredetileg létezik a fogyasztoi
markaérték fogalma, aminek reflexidiként 1étrejonnek a markahoz kapcsol6do
olyan asszociacidok, mint az egyediség, vagy a bizalom.

Cikkiink tehat egyrészt elveti a reflektiv mérés lehetdségét, masfeldl azt
allitja, hogy elméletileg az okozati specifikacié megalapozott, azonban megkii-
16nboztetett mdédon targyalja az elsérendii latens véltozdk (a markaérték di-
menzidi) és a masodrendii ldtens valtozé (a fogyasztdi méarkaérték) mérésének
problémajat.

A maérkéval szembeni bizalom példdul kialakulhat jél felépitett kommu-
nikécids kampéanyok, szdébeszéd, tapasztalat stb. hatdsara. Ilyen értelemben
megalapozott lehet az is, hogy a bizalmat okozati indikatorokkal meérjiik,
hiszen a bizalom a tapasztalatnak, az ismer6sck meggy6z6 beszamoldinak az
okozata.

A fogyaszt6i markaérték dimenzidinak az okozati mérését egyetlen tényezd
azonban , kompromittalja”. A fogyasztéi adatgyiijtés soran gy mérjik a
latens fogalmakat, hogy a fogyaszté fejében mar 1étrejott, markahoz kapcso-
16d6 asszociacidkrdl kérdezziik az interjialanyt. Ebben a formédban azonban
nem tudjuk rajtakapni a létrejovés pillanatat. Amikor az alany az elénnyel,
vagy észlelt minGséggel kapcsolatos kérdésekre valaszol, akkor a marka altal
nyujtott elonyokrol, mindségrol a fejében mar 1étrejott képzetek fognak meg-
nyilvanulni. Ennek kovetkeztében a fogyasztéi markaérték dimenzidinak a
mérésére alkalmasabb moddszer a reflektiv indikatorokkal valé mérés.

A fogyaszt6i markaértéket méasodrendii okozati latens valtozéként defi-
nidljuk. A dimenzidkkal szemben a fogyasztéi markaérték, mint tudomanyos
szakfogalom jelent meg a szakirodalomban, mig egy atlagos embernek lehet-
nek egyértelmii elképzelései az altala ismert (és esetleg hasznalt) mérkak
elényeirdl, mindségérol, a fogyasztdi markaérték fogalmardl nincsen kialakult
képzete a fogyasztéknak (legaldbbis abban a forméban, ahogyan a szakiro-
dalom azt térgyalja), igy az sem feltételezhetd, hogy annak reflexiéi lennének.
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A fogyasztéi markaérték reflektiv mérésének lehetéségét elméleti alapon
vetettiik el, azonban fontosnak tartjuk megfogalmazni, hogy a reflektiv mérés
hasznélata médszertani megfontoldsokbdl is keriilendd. A reflektiv mérésnek
koszonhetéen csak annyit tudunk meg, hogy a markahoz kapcsolédéd fogal-
mak milyen mértékben osztanak meg kozos varianciat egymassal. Mivel a
markédkkal kapcsolatos mérésekben szamitanunk kell a halo hatas jelenlétével
is, és a moédszer alkalmazdsébdl szérmazdé hibdval (common method bias),
konnyen megtorténhet, hogy egy reflektiv modellre szinte barmilyen érvényes
és meghizhato, a markaval kapcsolatos fogalmat képesek vagyunk illeszteni,
hiszen a halo hatas és a mddszer miatt kozds varianciat fognak megosztani. A
halo hatas annak az erds hatdsnak koszonhetGen jon létre, amit a markanév
gyakorol a fogyasztéra. A halo hatds kovetkeztében a markanévhez kapcso-
16d6 pozitiv viszonyulast a fogyaszto kiterjeszti mindenre, amivel kapcsolat-
ban a mérkanév emlitésre keriil (példdul a mérkaérték kutatdsok esetében a
termékjellemzdkre).

A dolgozat konceptudlis kidolgozasakor tObb szempontot is figyelembe
vettiink. A fogyasztéi markaérték modelliinknek hasznossagot kell nytjtania
a menedzsment szamara, példaul az is lényeges szempont, hogy a markaérték
dimenziéi a menedzsment eszkozeivel kontrollalhatéak, vagy befolyasolhatoak
legyenek. A méarkaérték mérének alkalmasnak kell lennie arra, hogy iparagak-
tol fiiggetlentil, a névben rejlé erét mérje, vagyis a mért dimenziék magas
absztrakcids szinten legyenek értelmezve. Az el6bbibdl kovetkezik, hogy a
mérést vallalati markakra, esernyOomarkakra vagy termékmarkakra érdemes
alkalmazni, kevésbé konkrét termékmodellre.

4 Modszertan

Mivel az okozati modellek tesztelésérél még az irodalom keveset tud, az
okozati modellek tudatos épitésére és haszndlatara, ott ahol az elméletileg
megalapozott, nagy sziikség van (Diamantopoulos et al. 2008). A kutatdsunk
sorén kovariancia alapti kérnyezetben (Amos 19) illesztettiink egy mdsod-
szint{i faktor modellt, mig a Diamantopoulos et al. (2008) &ltal ismertetett
masodszinti faktor modellek jelentos tobbségét PLS-ben becsiilték.

Az okozati modellt kovariancia alapd keretben épitjiik fel és becsiiljiik,
mivel a MLE (Maximum Liklehood Estimation) eljards a PLS-hez képest
pontosabb paraméterbecsléseket képes végezni. Tovabba a PLS-ben a hiba
(disturbance) nem épithet6 be a modellbe, ezért nem alkalmas az okozati
modellek becslésére (mig a formativ specifikdcié esetében éppen elényosebb
keretet biztosit a kovariancia alapi kornyezethez képest). A kovariancia
alapi becslés (Amos, Lisrel, Mplus) a PLS-el szemben pontosabban becsiili a
paramétereket (Reinartz et al. 2009), ezért ha a normalitds és a mintaméret
feltételei teljesiilnek, az el6bbieket javasolt valasztani. A PLS egyik hidnyos-
séga, hogy az illesztés sordn nem minimalizal egyetlen kritériumot sem (Goffin
2007). A probléméra a megolddst a GSCA (Generalized Structured Compo-
nent Analysis) nytjtand, amelyik kovetkezetesen minimalizilja az endogén
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véltozdk rezidudlis variancidjat (Hwang és Takane 2004, Hwang és Takane
2009). A GSCA eljardst egy GeSCA nevii internetes feliileten futé szoftver
teszi elérhetévé (Hwang 2010).

Mivel a PLS nem hataroz meg semmilyen szigori kévetelményt az ada-
tokkal szemben, nem tesz elérhet6vé a modell illeszkedésére vonatkozé alta-
lanos tesztet, és kizardlag rekurziv modellekre alkalmazhatd, vagyis nem be-
csiilhetbek a visszahatd vagy reciprok hatdsok (Temme és Hildebrandt 2006).

A PLS alapi modellek elénye, hogy olyan koériilmények kozott is stabil
becslést ad, amikor a kovariancia alapi modellek (Amos, Lisrel) feltételei,
mint példaul a minta kelléen nagy mérete, vagy az eloszlas normalitdsa nem
teljesiilnek (Reinartz et al. 2009).

Skalafejlesztés, adatgyiijtés és minta

Az Aaker (1991, 1996) modelljére épiil6 empirikus kutatdsokra, empirikus
eredményekre és a jelen cikk kiindulé modelljére tamaszkodva egy 66 kér-
désbol &all6 kérdéslistat generdltunk, amelyek jelentés részét més kutatasok
kérdéseinek adaptdlt valtozatai adjék (Yoo és Donthu 2001, Lehman et al.
2008, Erdem és Swait 2006) mig néhényat mi fogalmaztunk.

Egy elozetes 50 f6s mintan elvégzett kutatas célja a fogyasztoi markaérték
dimenzidinak mérésére alkalmas véaltozdk tesztelése volt. A fogalmakat Gssze-
sen 46 kérdéssel mértik, és beépitettiik a 4 valtozéval mért Altaldnos Mérka-
értéket (Overal Brand Equity — Yoo és Donthu 2001), ami az alternativ mérd
szerepét jatszotta az érvényességi vizsgalatokban. Mivel a PLS a korabban
ismertetett hidnyossdgai mellett rendelkezik szamos elonnyel is, a modellt
PLS-ben becsiiltiik. A PLS-ben alacsony mintaelemszam esetén is becsiilheté
a modell, amit kovarianca alapu becslési eljaras esetén nem tehetiink meg,
igy a PLS alkalmas elméleti feltevések tesztelésére, strukturdlis egyenletekre
épiilé modellek fejlesztésére. PLS alapu kornyezetben ugyanakkor az okozati
irdnytdl fliggetleniil ugyanolyan biztonsiggal becsiilhetiink modelleket. A
becslés eredménye, a bels6é konzisztencia, multikollinearitds, érvényesség és
megbizhatésag vizsgalata utan 28 kérdést Oriztiink meg és generaltunk még
4 tjat.

A 32 kérdés mellett, még beépitettiink 16 kérdést a dimenzidkhoz ha-
sonld fogalmak (Megbecsiiltség, Relevancia, Piacvezet6 szerep, Valaszték) és
alternativ kovetkezmények mérésére, amelyeknek elsGsorban az érvényesség
mérésekor lesz szerepiik. Mivel az volt a célunk, hogy a markanevekben rejlo
értéket mérjiik, a kérdések altalanosan alkalmazhatéak barmilyen mérkara,
vagyis a modelliink iparagfiiggetlen.

Egy marketingkutaté és két atlagos személy tesztelte a kérdoivet érthe-
t0ség szempontjabdl. A célunk az volt, hogy kisziirjiik a redundancidkat, az
esetleges hibas megfogalmazasokat, a nem szakmai k6zonség szamara nehezen
értheté megfogalmazasokat. A visszajelzéseik alapjdn minimadlis finomitdso-
kat végeztink a kérdéseken.

Feltételeztiik, hogy mindenkinek részletes ismeretei vannak a valasztott
termékkategoriarol, a mobiltelefonokrol, amelyek koziil harmat valasztottunk
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ki tesztelésre (Nokia, Samsung, iPhone). Feltételeztiik, hogy a nagy t6bbség
rendszeresen kapcsolatba kertilt tobb markaval is, igy lehet6sége volt véle-
ményt formdlni azokrol, igy relevansabb valaszokat kaphatunk.

Az elemzés 421 megfigyeléssel indult, ami egy romdaniai, magyar nyelvii
kvétas mintdbdl szarmazott (lasd 1. tdbldzat). Alapsokasdgnak a 15 és 59 év
kozotti erdélyi magyarokat tekintettiik. Az adatgytjtés idején feltételeztiik,
hogy a mobiltelefonok elterjedtsége és a markdk ismertsége (kivaltképp az
iPhone ismertsége) a 60 év {olottiek korében még annyira alacsony, hogy
nem fogunk télitkk relevdans valaszokat kapni. A sokasdgra vonatkozd ada-
tokat a Romén Nemzeti Statisztikai Hivatal (www.insse.ro) adatszolgalta-
t6jardl (Tempo) toltottik le. A sokasidg nem és kor szerinti eloszldsdnak
elemzését Erdély 16 megyéjével kezdtilkk, majd megvizsgaltuk a magyarok
altal nagyobb szamban lakott megyéket is, és nem talaltunk csupan néhany
tizedesnyi eltérést a romaniai illetve erdélyi atlagoktdl. fgy a kvétas minta
kialakitasanak alapjat négy olyan megyére vonatkozé eloszlasi adatok képe-
zik, ahonnan az adatok szarmaztak: Hargita, Kovaszna, Maros és Kolozs. A
mintdnkat az elébbi eloszldsi adatok alapjan silyoztuk. A magyar nyelviiek
megszélitasa kizardlag kényelmi célt szolgalt, tiulsdgosan nagy feladatnak
éreztiik egy roman nyelvil forditas elkészitését, annak ellenGrzését és tesz-
telését. A nagy mennyiségii hidnyzé adatot és kiugré értékeket tartalmazd
adatsorok torlése utan 332 megfigyelés kertilt be az elemzések kiindulépont-
jaként szolgdlé adattablaba. Mivel azonban korabban toroltiik a kiugro érté-
keket, és azokat a megfigyeléseket, amelyek sok hianyzo adatot tartalmaztak,
nagyon lecsokkent a 15-19 évesek szdma a mintdban, annyira, hogy a silyok
alkalmazéasandl 4-szeres szorzot kellett volna hasznalnunk. Ennek a korosz-
talynak a latvanyos csokkenését a mintaban magyarazza, hogy szamukra, a
tobbi megkérdezetthez képest, nehézségeket okozott a kérdések megértése és
megvalaszolasa. Miutan a 15-19 éveseket toroltiik, a mintank 315-re csokkent,
ami statisztikai értelemben nem tekintheto reprezentativnak.

A hidnyz6 adatok elemzése sordn toroltiik azokat a megfigyeléseket, ame-
lyek esetében a hidnyzé adatok ardnya meghaladta a 30%-ot, és mivel a
hidnyz6 adatok nem mindsiiltek MCAR-nak (Missing Completely at Ran-
dom) a 3.7% hidnyzé adat pétlésira az Amos altal biztositott Direct ML
becslési eljarast hasznaltuk, ami az egyetlen elméletileg is megalapozott im-
putécids eljards. A nem és kor szerint stlyozott adatok alapjan egy kor-
reldciés méatrixot generaltunk, és azt olvastuk be Amosba, mivel az Amos
nem tamogatja a sulyozott adattabldkat.

A kovariancia alapu elemzések mintaméretre vonatkozo feltételei igy tel-
jestltek, hiszen a szakirodalom a 200 megfigyelést tekinti alsé elfogadott
hatarnak. A normalitdsra vonatkozé feltételt az elemzés sordn és a végleges
modell elfogadédsakor teszteljitk (3. tébldzat).

Eletkor 20-29 20-29 30-39 30-39 40-49 40-49 50-59 50-59 Osszesen
Nem Férfi N Férfi N6 Férfi N& Férfi No
Eloszlds, % 13.33 25.08 13.29 23.73 5.06 7.28 6.96 5.06 100%

1. tabldzat. A minta eloszldsa nem és kor szerint. Forrds: Sajat szamitas.
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5 Elemzés

A kutatds nem kovetelte meg, hogy az alanyoknak tapasztalatuk legyen az
adott markaval, azonban feltételezi a kategoridban szerzett tapasztalatot.
Egy marka értékelésekor az alanyok két nagy forrasra tamaszkodhatnak: ab-
sztrakt informacié, ami a markanévhez kapcsolddik és konkrét termékjellem-
z8k (Dillon et al. 2001, Tafani et al. 2004). Jelen cikk a tapasztalat alapi
adatokat tekinti a legjobb mindséglicknek, kévetkezésképpen az okozati mo-
dellt a Nokia méarka adataival épitettiik fel (a minta t6bb mint 60%-4nak No-
kia telefonja van, tovabba a mintdbdl 16.5%-nak a mdsodik telefonja Nokia,
mig 16.9%-nak van Samsungja, 1.7%-nak iPhone-ja).

A multikollinearitdsnak nem szabad problémékat okoznia, mivel a maximalis
VIF érték a mért valtozdk esetében 3.68.

Az elemzés els6 1épéseként a mérési modelleket kell becsiilniink egy kon-
firmativ modell segitségével, vagyis ebben a fazisban még nem épitettiik be a
strukturalis kapcsolatokat. Ebben a szakaszban alacsony stily, szignifikancia
hidnya vagy alacsony magyarazott variancia miatt néhany mért valtozét t6-
roltiink a modellbSl. A hat faktoros konfirmativ modell (CFA - Nokia) nem
illeszkedik jél. Az illeszkedés josdgat mérd mutatdk értékei nem érik el a szak-
irodalom &ltal megkdvetelt minimélis 0,90-es értéket (TLI 0.83, CFI 0.85),
vagy meghaladjdk a még elfogadhaténak minésils 0,10-es értéket (RMSEA
0.101). Az Ismertség alacsony silyu (0.29, 0.48) mért valtozéinak (indikato-
rainak) a torlése utén az illeszkedés latvanyosan javult (TLI 0.83, CFI 0.915,
RMSEA 0.82).

A Bizalom és Eszlelt mindség kozotti magas korrelacié (0.95) a diszkri-
minans érvényesség hidnyat jelzi, azt sugallva, hogy a két dimenzié valéjaban
ugyanazt a tartalmat méri. Kielemezve a jelenséget, a kovetkez6 magyarazatot
fogalmazzuk meg. Az alanyok a minéségbe vetett bizalmukat proxyként hasz-
naljak akkor, amikor az észlelt mindségre vonatkozo kérdésekre valaszolnak.
Vagyis csak akkor tudnak az észlelt minéségre vonatkozo kérdésre vélaszolni,
ha gyorsan megvizsgédljak, milyen mértékben biznak az adott markdban. A
mindségre vonatkozd kérdés megzavarhatja Gket, mert ugy érezhetik, szakér-
t6i tudast igényel télilk, a bizalom ezzel szemben egy kénnyen feldolgozhato,
elvont fogalom.

Annak ellenére, hogy az Ismertség része a konceptudalis modelleknek, nem
illeszkedik a jelen cikk végsé modelljére. A konceptudalis meghatarozds szerint
az Ismertség kozvetleniil arra az asszocidciés csomopontra vonatkozik, ame-
lyik a markanévre vonatkozo informacidkat tarolja. fgy az ismertséget nem is
tekinthetjiik a markanévhez kapcsolédo asszociacionak, olyan fogalom, ami a
markanév asszociacids csomépont meglétére utal.

Az alacsony silyok és a nem szignifikdns hatdsok ugyancsak arra kény-
szeritenek, hogy az Ismertséget kizarjuk a modellbdl. Az Ismertségnek 6nalld
fogalomként valé illesztése problémékat okozott mas kutatdsokban is (Yoo és
Donthu 1997, 2001, Kim és Hyun 2001), masok ugyancsak arra kényszeriiltek,
hogy a végsé modellbdl toroljék az Ismertséget (Atilgan et al. 2009). A
modszertani magyarazat erre a jelenségre az, hogy a markanevek tobbsége
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ismert, igy a valtozok eloszldsa annyira torzul (szélséséges skew és kurtosis),
hogy ML (Maximum Likelihood) segitségével nem lehet a modellre illeszteni.

A Magatartas dimenzié benne maradt a kiindulé modellben, akkor is, ha
az altalunk megfogalmazott konceptudlis kovetelmények szerint magatartas
jellegli fogalom nem lehet elézménye a markaértéknek, csak kovetkezménye.
Ebben az esetben olyan fontossagot véltiink felfedezni a magatartasban, ami-
nek kovetkeztében éppen sajat konceptudlis kovetelményeinkkel szemben nem
voltunk kovetkezetesek. Az elemzés soran azonban megmutatkoztak ennek a
dimenziénak a hianyossagai, ugy konceptudlis, mint empirikus érvek alapjan
toroltik a modellbol. Masfel6l a Magatartas dimenzidonak nincsen szinte sem-
milyen magyaraz6 ereje (standardizalt becsiilt érték: 0.04), és a hatédsa a
Markaértékre nem szignifikans.

Az Egyediség dimenzi6 értékelése magas absztrakcids szinten problémés-
nak mindsiilt. Példaul nehéznek bizonyulhat értékelni azt a kijelentést, mi-
szerint a Nokia marka egyedi, hiszen a Nokianak egyarant vannak kézépszeri
atlagos és kiemelkedo egyedi modelljei. Ez lehet az oka annak, hogy az Egye-
diségnek nincsen magyardzé ereje, és az indikatorai (mért valtozdi) nem be-
csiilhetoek az altalanosabb jelentésti Megkiilonboztethet6ség dimenzidén sem.
fgy elméleti és médszertani okokbdl is, toroltiik ezt a dimenziét is a modellbol.

Eredményképpen egy kétdimenziés modellt fogadtunk el, amelyben a
Bizalom (a mindségben) és az Elony a Mérkaérték t6bb mint 70% vari-
ancidjat magyarazza. Ugyanakkor a Markaértéknek pozitiv hatdsa van annak
kovetkezményeire.

5.1 Eredmények

Osszességében a 8 hipotézisbdl a cikkiink elfogad 5-6t és elutasit 3-at. Mivel
az Ismertség, Egyediség és Magatartds nem épiilt be a végleges modellbe,
a H1, H2 és H3 hipotéziseket elutasitottuk. Minden més hipotézist erdsen
tdmogat a jol illeszked6 végleges modell (2. tébldzat), a strukturalis hatdsok
szignifikdnsak (3. tablazat) és a bootstrap elemzés szerint a t6bbvaltozds
nem normél eloszlds nem befolydsolja a becslést (3. tabldzat), hiszen az ,,Es-
timate” és az ,,Est. (BS)” oszlopok értékei megegyeznek.
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Bizalom

4. dbra. A fogyasztéi markaérték okozati modellje. Forrds: Sajat becslés.

Az aldbbi modell (4. dbra) a végsé, elfogadott modellt szemlélteti. A
kétdimenzids megoldéds egyszeriivé és gazdasigossa teszi a mérést, és intuitiv
eszkozt biztosit a menedzsment szamara.

Az Elény és Bizalom (a mindségben) exogén véltozdk, igy a modell nem
becsiil az 6 szintjiikkon hibatagot, ugyanakkor szabadon korreldlhatnak. A
két kovetkezmény esetében mért hibatagok (el, e2) a mérkaérték dltal nem
magyarazott variancidt méri. A mdrkaérték szintjén mért hiba (¢1) in-
formaciét nyujt arra vonatkozdan, milyen mértékben magyarizza a két di-
menzié (Elény és Bizalom) a kozponti fogalom variancidjat. Az 2. tébldzat
az altaldnos illeszkedés mutatéit szemlélteti. A Nokia mérka esetében az
illeszkedés kiting, a TLI és CFI meghaladjak a konzervativ 0.95-6s értéket, a
relativ chi négyzet (chi négyzet/szabadsdgfok) megfelel a Hair et al. (2009)
altal megfogalmazott elvarasoknak, az RMSEA értéke jé, és az SRMR kitling
(0.034). A masik két mérka esetében a 0.9 érték f6lotti mutatdk jo illeszkedést
jeleznek, kivéve az RMSEA értékeit, amelyek a hatdron mozognak. Mindkét
esetben (Samsung, iPhone) az SRMR 0.05-0s értéke j6 illeszkedést mutat.

x> SzF. TLI CFI RMSEA
Nokia 198 72 0.96 0.97 0.08
Samsung 299 72 0.93 0.95 0.10
iPhone 420 73 0.90 0.92 0.13

2. tdbldzat. Az illeszkedés mutatdi. Forrds: Sajat szamités.

Mivel az adatok megfelelnek az egyvaltozds normalitas kvetelményének,
de kevéshé a sokvaltozds normalitas kovetelményének, fontos tesztelni a mo-
dellt a parametrikus bootsrap eljaras segitségével is, ami fliggetlen a sok-
véltozds normalitds kévetelményétél (Schumacker és Lomax 2010). A szig-
nifikancia szintje és becsiilt paraméterek értéke megfelel az ML segitségével
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végzett becsléseknek, igy elfogadhatjuk az ML &ltal végzett becsléseket a
sokvéltozds normalitds hidnyaban is (3. tablazat). A standardizélt reziduum
métrix alacsony értékei (mind a 2.58-as érték alatt) ugyancsak a modell jé
illeszkedését mutatjak.

Az indikatorok és a ldtens valtozok kozvetlen hatdsa mind szignifikdns
(3. téblazat), mind a Maximum Likelihood (P(ML)) és mind a bootstrap
elemzés (P(BS)) szignifikdns hatds jelenlétét jelzik.

Estimate  S.E. C.R. P(ML) P(BS) Est.(BS)

Maiérkaérték «— Elény 1 . 1.000
Maérkaérték <« Bizalom 0.379 0.176 2.155 0.031 .010 .379
VH «— Miérkaérték 0.726 0.091 7.937 HAK .002 726
AKK «— Miérkaérték 0.732  0.092 7.981 HAK .002 732
EL1 «— Elény 1 1.000
EL2 «— Elény 0.918 0.033 27.509 HAK .002 918
EL3 «— Elény 0.938 0.053 17.652 HoAK .002 .938
EL4 «— Elény 0.98 0.047 20.804 HAK .002 .980
B1 «— Bizalom 1 1.000
VH3 — VH 0.967 0.047 20.462 HoAK .002 967
VH2 «— VH 1 1.000
VH1 «— VH 0.879 0.057 15.39 HAK .002 .879
AKK3 — AKK 0.87 0.037 23.321 HoAK .002 .870
AKK2 — AKK 1 1.000
AKK1 — AKK 0.92 0.039 23.655 HAK .002 .920
B2 «— Bizalom 0.945 0.044 21.231 HoAK .002 945
EM1 «— Bizalom 0.86 0.049 17.572 HAK .002 .860
EM2 «— Bizalom 0.829 0.046 18.051 HAK .002 .829

3. tabldzat. Az elfogadott modell paramétereinek szignifikancidja. Forrds: Sajat szamitéds
(Amos output).

5.2 A mérési modellek megbizhatosaga és érvényessége

Mivel a modell az elsérendii latens valtozokat reflektiv mérési modellekben
operacionalizalta, az ¢ esetiikben alkalmazhatjuk a klasszikus tesztelmélet
eszkozeit. A megbizhatdsdg és érvényesség vizsgdlatakor Hair et al. (2009)
utasitdsait kovetjiik (4. tédblazat).

A standardizalt regresszids silyok (SRW) és magyardzott variancia (SMC
— squared multiple correlations) az indikdtorok megbizhatdségat és érvényes-
ségét mérik, mig a kompozit megbizhatésdg (CR) és az AVE (average vari-
ance extracted) a ldtens valtozdk megbizhatGsdgat és érvényességét mérik.
Az Amos nem biztositja az ouputban az utolsé két mutaté értékeit, ezeket
Hair et al. (2009) utasitdsai alapjan szamoltuk ki. Az SMC értékei min-
den mért valtozd esetében meghaladjdk a 0.5-Gs értéket, és a standardizalt
sulyok értékei (SRW) minden esetben meghaladjak 0.7 értéket, hasonl6sagi
(konvergens) érvényesség meglétét igazolva. Minden ldtens valtozd esetében
a CR értéke meghaladja a 0.7-et és az AVE meghaladja a 0.5-6s értéket,
jelezve, hogy a mért valtozdk az elméleti feltevéseknek megfeleléen ugyanazt
a tartalmat mérik.
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Nokia Samsung iPhone

CR AVE SRW SMC CR AVE SRW SMC CR AVE SRW SMC
Elény 0.91 0.73 0.91 0.72 0.93 0.77
Ell 0.93 0.86 0.91 0.82 0.95 0.91
El2 0.91 0.82 0.92 0.85 0.93 0.86
E13 0.75 0.56 0.78 0.6 0.79 0.62
El4 0.82 0.67 0.8 0.64 0.83 0.69
Bizalom 0.91 0.71 0.90 0.68 0.92 0.74
EM1 0.79 0.63 0.81 0.59 0.82 0.67
EM2 0.81 0.66 0.8 0.58 0.81 0.66
B1 0.87 0.76 0.85 0.77 0.88 0.78
B2 0.88 0.78 0.86 0.75 0.92 0.84
Vasérlasi 0.86 0.67 0.9 0.75 0.92 0.80
hajlandésag
VH1 0.71 0.51 0.85 0.72 0.9 0.81
VH2 0.9 0.81 0.91 0.82 0.92 0.82
VH3 0.84 0.71 0.85 0.72 0.88 0.77
Alacsony 0.92 0.79 0.95 0.86 0.92 0.81
keresési
koltség
AKK1 0.89 0.79 0.91 0.82 0.85 0.72
AKK2 0.9 0.81 0.94 0.88 0.92 0.85
AKK3 0.88 0.78 0.94 0.88 0.92 0.85

4. tdbldzat. A megbizhatésdg és érvényesség mutatdi. Forrds: Sajat szamitds.

A diszkrimindns érvényesség mérését kiillonbozé médszerekkel valdsithat-
juk meg. A cikkiink harmat alkalmaz: az AVE mddszert, a konfirmativ mo-
dellek 6sszehasonlitdsat és korreldciok konfidencia intervallumat. Az els6 kon-
zervativ médszer Gsszehasonlitja két fogalom AVE értékét az dltaluk megosz-
tott variancidval (Fornell and Larcker 1981). Ha mindkét esetben az AVE
nagyobb, mint a megosztott variancia, elfogadjuk a diszkriminéns érvényesség
létezését. A Nokia és az iPhone esetében az AVE feltétel érvényes, a Sam-
sung méarka azonban nem felel meg az AVE tesztnek, de megfelel a mésik
kettének. A Samsung esetében a korrelacidk bootsrap eljardssal becsiilt kon-
fidencia intervalluma (.86) bizonyitja, hogy a Bizalom és az Elény kozotti
korreldcié szignifikdnsan kiillénbozik 1-t6l. A Samsung marka esetében a kon-
firmativ modellek Gsszehasonlitdsa ugyancsak a diszkriminans érvényesség
jelenlétét igazolta. Az ECVI (0.398 < 0.799) és AIC (122.87 < 246.96)
értékei egyértelmiien alacsonyabbak a kétdimenziés megoldas esetében az
egydimenziés megoldédssal szemben, amelyben azt tételeztiik fel, hogy a két
dimenzié (Bizalom és El6ny) indikdtorai egyetlen faktoron iilnek. A mo-
delliink szempontjabdl kevésbé lényeges probléma, hogy a Nokia esetében a
kovetkezmények kozott nem tudtuk bizonyitani a diszkrimindns érvényesség
létezését. Ha a kovetkezményeket, mint kompozit valtozdkat épitjiikk be a
modellbe, ez a probléma megsziinik, ugyanakkor a kiilsé érvényesség mérése
ugyancsak megoldédst nyudjthat.

Ha a markaérték modelliink elméletileg megalapozott, akkor mas ko-
vetkezményekkel is ugyanolyan stabilan illeszkedni fog. Amikor a modellt
méas olyan kovetkezményekkel is teszteltiik, mint az altaldnos markaérték
(Overall Brand Equity, Yoo and Donthu 2000) és Hiiség, a modell stabil
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maradt, a mutatdk kivalo illeszkedést mutatnak (5. tabldzat). A modell sta-
bilitasat latvanyosan bizonyitja, hogy mas kovetkezményekkel is ugyanolyan
jolilleszkedik, és az alabbi kivalo illeszkedési mutatok mellett az SRMR értéke
(0.03) is j6 illeszkedést mutat.

x> DF CMIN/DF GFI IFI TLI CFI RMSEA
244 88 2.87 0.908 0.964 0.955 0.963 0.075

5. tabldzat. A maéarkaérték okozati modelljének tesztelése mas
kovetkezményekkel. Forrds: Sajat szamitds.

5.3 Az okozati hatasok megbizhatdsaga és érvényessége

Okozati mérések esetében az érvényesség vizsgalatanak lehetGsége vitatott
(Diamantopoulos et al. 2008). Ez a cikk, a szkeptikusokkal ellentétben,
fontosnak taldlja az érvényesség vizsgdlatat (Edwards and Bagozzi 2000), és
ezt Diamantopoulos et al. (2008) és Bollen (2011) utasitdsai segitségével
valdsitja meg.

Jelen modell az okozati hatdsokat a strukturalis hatasok szintjén becsiili,
a markaérték dimenziéi meghatarozzak a masodrendi latens valtozot, a mar-
kaértéket. A szignifikds v-k az els6rendii latens véaltozok érvényességét jelzik
(Elény és Bizalom) (Diamantopoulos et al. 2008, Bollen 2011). Egy mésik
mérdje az érvényességnek az dltalanos illeszkedés (Bollen 2011). A 2. tdblazat
mutatéi megfelel6 modon bizonyitjak az altalanos illeszkedést.
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5. dbra. A fogyasztéi markaérték modellje — Standardizélt becslések (Nokia).
Forras: Sajat becslés.

A kiils§ érvényesség vizsgalata érdekébe Bollen (2011) azt javasolja, hogy
épitsiik be a modellt egy tobb Osszefliggést mérd, nagyobb modellbe, és
amennyiben az elmélet altal elorejelzett eredményt kapjuk, az a modell kiilsé
érvényességét bizonyitja. A modell mas kovetkezményekkel (Hiiség és OBE
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— Altalénos Markaérték) val6 tesztelése is sikeresnek bizonyult, az illeszkedés
kivals (y2 = 244, df=88, TLI=.955, CFI=.963, RMSEA=.075). Diaman-
topoulos et al. (2008) utasitasait kévetve ez a cikk a hibatagot (¢) tekinti az
érvényesség legfontosabb méréjének. Ennek standardizalt értéke a dimenzidk
altal magyarazott variancia mértékét mutatja, ami a szemléltetett példaban
kell6képpen magas (70%) ahhoz, hogy a modell érvényességét aldtamassza.

6 Kovetkeztetések

Kutatasunk egyik lényeges eredménye, hogy sikeriilt egy masodrendii latens
valtozés modell okozati specifikdcidjat megfeleléen becsiilni, azonban nem
talaltunk olyan okozati struktirat, amelyben az irodalomban népszerii, sokdi-
menziés megoldds becsiilhetd lett volna. Az elemzés azt mutatja, hogy ha
arra a kérdésre keressiik a valaszt, hogy melyek azok a markdhoz kapcsolédd
fogalmak, amelyek egyiitt okoznak valamit (aminek a mérkaérték jelentést
tulajdonitjuk), akkor egy sokkal egyszertibb modell strukturat kapunk, mint
amit az irodalom egy része feltételez.

Ez az eredmény 6sszhangban van més empirikus modellekkel (Yoo és Don-
thu 1997, 2000, Netemeyer et al. 2004, Atilgan et al. 2009, Jensen és Klas-
trup 2008), amelyek ugyancsak egyszeriibb strukturdt fogadtak el, mik6zben
teljesen més uton indultak el, mint a jelen kutatas.

Ugy véljiik, hogy az egyszeriibb struktira az emberi gondolkodasnak is
jobban megfelel. A gazdasagossagra térekvo elmérol sokkal inkabb elképzel-
het6, hogy egy markak ezreitol zsufolt piacon, sokkal egyszeriibb asszocid-
cids strukturdban vési be a meméridjaba a kapcsolédd informacidkat, mint
azt kordbban feltételezték. Kahneman (2011) gyors és lassi gondolkoddst,
dontéshozatalt szembedllitéd elmélete, amely a magatartasi kozgazdasigtan
alapjait vetette meg, az intuitiv és az elemzo, az érzelmi és a racionalis gon-
dolkodas szembedllitasaval, a heurisztikdk alkalmazdsaval j6 elméleti hatteret
nyujt kutatasi eredményeink szamara is.

Az elfogadott kétdimenziés modelliinkben a Bizalom azt a valamit képvi-
seli, ami a markahoz kapcsolja a fogyasztdkat, ilyen értelemben a markaérték
érzelmi dimenzidjanak is tekinthetjiik. Az Elény azt képviseli, amit a marka
nyujt a fogyasztonak, ilyen értelemben a markaérték raciondlis dimenzidjat
képviseli.

A kétdimenziés szerkezet egy idedlis méréeszkozt jelenthet a menedzs-
ment szadmara, hiszen megkonnyiti az adatgyljtést, a becslés folyamatat.
Ugyanakkor jelent0s tampontot nyudjthat a markafejlesztésben, hiszen a 1é-
nyeges, a markaértéket okozé asszociacidk kialakitasara kell a menedzsment-
nek fékuszalnia. A modelliink a markafejlesztés kérdéskorét igy két 1ényeges
teriiletre szlikiti. Ha a menedzsment értéket akar létrehozni, akkor olyan
moddn kell a terméket fejlesztenie, hogy az vald elénycket nyijtson a konku-
rencidhoz képest, masfeldl olyan tartos mindséget kell a terméknek képviselni,
vagy olyan garancilis feltételeket kell a vallalat biztositson, amelyek képesek
bizalmat kialakitani a markaval szemben.
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A kiindul6é modelliinket a kévetkezd, dltalunk megfogalmazott meghaté-
rozas alapjan épitettiik fel. A fogyasztoi mdrkaérték a markahoz kapcsolédd
asszociaciok altal kozosen okozott olyan fogalom, amiben a markahoz kap-
csolédé asszocidciok hatésa fékuszalédik. A mérkaértéket olyan mésodrendii
latens fogalomként hatarozzuk meg tehat, amelyet a kovetkezo fogalmak
okoznak: Ismertség, Egyediség, Elony, Eszlelt mindség, Aktivitas, Bizalom.
A modelliink sikeres becslése, a meghatdrozasunk elsé részének érvényességét
is igazolta, mig a meghatarozdsunk masodik részét az eredményeink alapjan
djra kell fogalmaznunk. Ennek értelmében a fogyasztéi markaérték olyan
fogalom, amelyet két fogalom okoz: Elény és Bizalom.

A kutatdsunk egyben révilagit a fogyasztéi markaérték reflektiv speci-
fikacidjanak egyik fontos hianyossagara. Reflektiv specifikaci6 lehetové teszi
nagyszamu fogalom illesztését a modellbe, mivel ezek a k6zos mddszernek és a
halo hatasnak koszonhetéen mindig meg fognak osztani varianciat. Kovetke-
zésképpen nagyszamu fogyaszt6i markaérték modellt épithetiink fel kiilonb6z6
dimenzidk segitségével, anélkiil, hogy tudnank, melyek azok a dimenzidk,
amelyek kozosen képesek hatni a mérkaértékre. Példdul Lehman et al. (2008)
kutatdsaban 27 fogalom a variancia tobb mint 60%-4t osztja meg a kozos
modszer és a halo hatas miatt.

A kutatas korlatai és jovOobeni lehetséges iranyai

A jelen okozati specifikdciéra fékuszal6é kutatdsunknak van néhany hidnyos-
saga. Nem véletlen mintavételt alkalmaztunk, a modell csak egy termékkate-
géridra érvényes, és a kulturdlis érvényességet sem biztositottuk. A mintdnk
nem reprezentativ, igy az eredményeink nem altalanosithatoak.

A kutatdsunk nem szembesiil a markaérték mérésekor egy viszonyitasi
alapként hasznalhaté marka megvalasztasanak probléméjaval. Az irodalom-
ban hasznélatos viszonyitési alapok (kereskedelmi mdrka, fiktiv mérka, leg-
gyengébb mdrka) hasznédlata mind vitathatd, probléméas megoldds. Nem
allithatjuk példaul, hogy a kereskedelmi markaknak nincsen markaértékiik,
szamos iparagban pedig nem létezik kereskedelmi marka, tovabba a leg-
gyengébb marka kivalasztasinak modszere mindig vitathaté lesz. Fiktiv
marka hasznalata esetében a kapott valaszok irrelevansak. Jovébeni kutatési
irdnyként érdemesnek tartjuk megvizsgalni a legerésebb marka hasznalatat
viszonyitasi alapként.

A modell épitése sordn a szakirodalommal 6sszhangban azt tételeztiik fel,
hogy a markaérték mérése megvaldsithato a terméket nem hasznaldk korében
is. A valaszaddk vialaszai és a becslés tapasztalatai alapjan azt allitjuk, hogy
a termék bizonyos szinti ismerete az interjualanyok altal fontos, annak érde-
kében, hogy biztonsagosan becsiiljik modelliinket.
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Melléklet. Az okozati iton mért fogyasztodi
markaérték skalakérdései

Elony

1. Ugy érzem, ez a marka jobb, mint barmelyik mobiltelefon-marka a pi-
acon (BrandZ - médositott).

2. Ugy érzem, a mobiltelefonok 1ényeges tulajdonsagait illetGen ez a marka
egyértelmiien jobb (BrandZ - médositott).

3. Az a benyomdsom, hogy olyan egyértelmii elényei vannak ennek a
markanak, hogy mas markat nem is érdemes kiprébélni.

4. Ennek a markanak olyan elényei vannak masokkal szemben, amelyekre
nekem sziikségem van.

Bizalom

1. Ugy érzem, ezzel a markanévvel értékesitett dsszes terméknek kivals a
mindsége (EM1).

2. Ugy gondolom, ez a marka kovetkezetesen ugyanazt a minéséget nyujtja
(EM2) (Ambler2003, in Lehman et al. 2008).

3. Bizalmat érzek, ha ezzel a markanévvel taldlkozom (B1).

4. Ez a marka mindig azt nyijtja, amit igér(B2).

Viésarlasi hajlandosag

1. Tervezem ennek a mdarkdnak a megvasarldsit a jovében (Keller, in
Lehman et al. 2008).

2. A kovetkezében, ha mobiltelefont vésarolok, ezt a markat fogom vésarolni
(Keller médositott, in Lehman et al. 2008).

3. Akkor is ezt a mérkat vdsarolom meg, ha a konkurens mérka hasonld
tulajdonsagokkal rendelkezik.

Alacsony keresési koltség

1. Tudom, mire szamithatok ennek a markanak a megvasarlasa esetén,
ezért idét fogok megspoérolni, ha ezt valasztom (Erdem és Swait2006).

2. Ennek a markanak készonhet6en nem kell sok id6t toltsek a valasztassal,
ha mobiltelefont szeretnék vasarolni.

3. Ha nem tudnék donteni mobiltelefon vasarlas soran, kézenfekvd meg-
oldasnak taldlndm, hogy ezt a markat valasszam.
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CAUSAL ASSESSMENT OF CONSUMER BASED BRAND EQUITY
AS SECOND ORDER LATENT VARIABLE

Our research is based on the causal/formative vs. reflective measurement debate. In
our opinion building structural equation models is acceptable only when the appro-
priate specification (causal or reflective) is defined. Until now, the consumer-based
brand equity models were built and assessed without arguing about the (dominantly
reflective) specification. We came to the conclusion that in the case of consumer-
based brand equity the causal specification is the only theoretically supported spec-
ification. By using in our estimation the correct, that is, the causal specification we
found that consumer-based brand equity, a multidimensional construct in the busi-
ness practice, can be estimated in a simpler structure than suggested by dominant
literature. Beyond theoretical clarification, the two dimensions of brand equity, the
emotion based trust, and the rational behavior based advantage are in line with
theories of behavioral economics.
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A TERMELEKENYSEG KONVERGENCIAJA VAGY
DIVERGENCIAJA. A VALSAG UTANI SZAKIRODALOM
ATTEKINTESE!

GYORFY LEHEL
Babes-Bolyai Tudomdnyegyetem, Kolozsvdr

A jelen tanulmény célja, hogy az utébbi idében megjelent cikkek altal kdzolt
eredményeket feltérképezve attekintse a termelékenység aktualis szakirodal-
mat, kiillonos tekintettel a termelékenység valsag utan varhaté konvergencia-
janak vagy divergencidjanak kérdéskorére. Ennek megfeleléen a tanulmany
féként a valsag utani szakirodalomra alapoz, kiegészitve ezt olyan kisszamn,
valsag el6tti szakirodalommal, amelynek kiilonos relevanciat itéliink meg a
vizsgalt téma aktudlis vonatkozasaiban.

Az OECD (2015) tanulménya szerint is a termelékenység a vildggazdasig
novekedésének motorja. Novekedése ezért mindig alapvet6 kihivas a fejlodni
szandékozo6 orszagoknak. Az elemzés azt mutatja, hogy a legtermelékenyebb
vallalatok erdsek maradtak a 21. szazadban is, gy, hogy a globalis szin-
ten vezetd vallalatok és a tobbi vallalat termelékenysége kozotti kiilonbség
idovel novekedett, kiilonosen a szolgaltatasi agazatban. Mindez azutan, hogy
az 1950-1995-6s idGszakban egy konvergenciafolyamat volt kimutathato a
termelékenység tekintetében lemaradt orszagok és az USA termelékenysége
kozott. Ez a konvergenciafolyamat azonban 1995 utan mar nem volt tapasz-
talhatd. Az eurdpai termelékenység 1995 uténi, USA-hoz képesti lemaradését
Bloom és térsai (2012) is kiemelik, els§ sorban azzal magyardzva, hogy az
amerikai multinacionalis cégek az informaciétechnoldgia és annak alkalmazasa
terén magasabb termelékenységet tudtak elérni, sot, eredményeik szerint igaz
ez az amerikai multinacionalis cégek Eurdpai tevékenységére is.

Saia és tdrsai (2015) is rAmutattak a termelékenység novekedésének las-
suldsara az utébbi évtizedben, azutan, hogy a 20. szédzad végén a munkater-
melékenység gyorsan noévekedett az OECD orszagok tobbségében, a nagy
mennyiségil, ki nem hasznalt, 1étez6 technoldgia adapticidjanak koszonhetden.
A termelékenység névekedésének utébbi évtizedben tortént lassuldsa arra a
kovetkeztetésre vezet, hogy ahogy a gazdasagok konvergdlnak a globdlis szin-
ten legtermelékenyebb gazdasagok felé, igy a vezets innovacidk tokésitésének
képessége egyre meghatarozébba vélik. Egy gazdasag annal nagyobb mérték-
ben részesiil a vezetd innovacidkbol, minél nagyobb fokon kapcsolédik a vilag-
gazdasaghoz, minél tobb lehetGsége van a képességek hatékony allokalasara
és a tudédsalapu tékébe tortén6 beruhazasra, beleértve a K+F-et.

Osszességében a termelékenység novekedési iiteme mér a valsig elStti
idészakban csokkenni kezdett szamos OECD orszdgban. Az OECD 2015
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tanulmanya szerint a tudasalapu toke akkumuldcidjanak lassulédsa és a véllal-
kozasinditasok csokkenése mar ebben az id6szakban aggodalomra adhatott
okot a termelékenységnovekedés strukturalis lassuldasanak tekintetében. Fer-
nald (2014) kimutatta, hogy a munka- és teljes tényezOtermelékenység no-
vekedésének lassuldsa az USA-ban méar a vélsag iddszaka el6tt kimutathatd
volt, kiilonds tekintettel az informdaciétechnolégia és kommunikacié (ICT)
dgazatra. Az ICT &gazattal kapcsolatban Brynjolfsson és McAfee (2011)
arra hivjék fel a figyelmet, hogy az informaciétechnoldgia fejlédése tilsagosan
gyors napjainkban ahhoz, hogy a munkaerépiac ehhez alkalmazkodni tudjon,
valamint arra, hogy a technoldgiaban vezeté vallalatok novelik els6sorban ter-
melékenységbeli elényiiket ezéltal. Az utébbi évek technoldgiai fejlédésével
kapcsolatban viszont nem a Brynjolfsson és McAfee (2011) altal is képviselt
techno-optimista irdnyzat az egyetlen. Létezik un. techno-pesszimista irdny-
zat is, amely szerint a 21. szdzad eleji technolégiai vivméanyok jelentésége
messze elmarad a 20. szazad eleji fejlesztések életszinvonalra és termelékeny-
ségre gyakorolt hatdsdnak jelent6ségétol, ezzel (is) magyardzva a termelékeny-
ség novekedésének lassuldsat napjainkban: Gordon (2012), OECD (2015).

Arnold és tédrsai (2008) egyes kontinentdlis eurdpai orszdgok és Japian
termelékenységének stagnalasit és lemaradését jelezték, elsésorban az USA-
val és Ausztréalidval val6 6sszehasonlitasban, az OECD orszagok eltérd képes-
ségeire vilagitva ré az 1j ICT technoldgiai fejlesztések kihasznalasat illetGen.
Ennek okat els6sorban az eltér6é versenypolitikaban jelolik meg, viszonylag
szabalyozatlan — az angol nyelvtertilet orszagaiban — és viszonylag restriktiv
politikakat — a kontinentalis Eurépaban — azonositva. Konvergenciara utald
elemeket csupdn az utébbi években tudtak azonositani. Kovetkeztetéseik ré-
mutatnak arra, hogy az 1j technolégidkba — és kiemelten az ICT agazatba —
torténo beruhdzasok és a teljes tényezotermelékenység novekedése az ICT és
ICT felhasznal6 agazatokban aldtamasztja a termelékenység novekedésének
OECD orszagok kozott mutatkozo kiilonbségét.

Acemoglu és tarsai (2006) vélsag el6tti kovetkeztetései relevdnsnak tekint-
hetok a valsag utan is a termelékenység novelésének lehetséges modozatai
tekintetében. Cikkiikben olyan novekedési modellt épitettek, ahol a cégek
egyrészt masoljak és adaptaljak a vilagszinten vezet6 technoldgidkat, masrészt
onmaguk is innovativ projektekbe kezdenek. Tanulmanyukban — a termelé-
kenység novelésének forrasat keresve — igazoljak, hogy minél kozelebb van
egy gazdasag a vilagszinten vezetd technolégiai szinvonalhoz, annal jobban
megnd az innovacié relativ fontossdga az utdnzassal szemben. Mivel a magas
képességli vallalkozok és vallalatok kivalasztasa fontosabb az innovacid, mint
az adaptacié szempontjabdl, azon orszdgok véllalatai, amelyek téavol allnak
a vildgszinvonall technolégidtdl, beruhdzas-alapu stratégidt folytathatnak?
a termelékenységbeli felzarkozas érdekében, a vilagszinvonalhoz kozel allé
véllalatok pedig innovacié-alapt stratégiara kellene hogy atvaltsanak®.

2Jellemz6i: magas 4atlagos vallalati méret és kor, magas beruhdzdsok, de alacsony
szelekcid.

3 Ahol kevesebb lehetség van masolasra és adaptalasra, fiatalok a vallalatok, kevesebb
beruhdzds, és a vallalkozdk erSteljesebb szelekcidja jellemzd.
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Az OECD (2015) tanulménya hérom csoportba sorolja a termelékenység
vizsgalatanal a vallalatokat: globalis viszonylatban legtermelékenyebb vélla-
latok, orszagos viszonylatban legtermelékenyebb vallalatok és lemaradé vélla-
latok. Elemzése azt mutatja, hogy a globdlis viszonylatban legtermelékenyebb
vallalatok termelékenységének névekedése erdteljes maradt, annak ellenére,
hogy az Gsszes véllalat atlagos termelékenységének novekedése lassult. Ez a
novekvo kilonbség és ennek csokkentése felvet a fejlesztési politikak szamara
néhany megoldandé feladatot a kovetkezokkel kapcsolatban: a globalis szin-
ten kifejlesztett tudasnak és technologidknak az orszagos szinten legtermelé-
kenyebb viéllalatok altal valé adaptalasa, a létezd technoldgidanak és tudasnak
az orszagos szinten legtermelékenyebb vallalatoktél a lemaradok felé vald
diffuzidja, illetve a tacit tudas hangsilyozottabb versenyelonnyé vélasa a
globalis viszonylatban legtermelékenyebb véllalatok esetében.

Tovébbd az OECD (2015) tanulménya szerint a globdlis viszonylatban
legtermelékenyebb vallalatok tuddsabdl és technolégiajabdl szarmazo aggre-
galt nyereség névelhetd olyan politikakkal, amelyek a sziikos eréforrasokat a
legtermelékenyebb vallalatok felé iranyitjak, ezaltal harom f6 probléma meg-
oldasat célozva: egyrészt tobb esetben az orszagos szinten legtermelékenyebb
vallalatok kozel allnak termelékenység tekintetében a globalis szinten vezeto
vallalatokhoz, viszont méretben elmaradnak ezektdl, ezért hatasuk az agg-
regalt termelékenységre alacsonyabb. Madésrészt a képességekbeli eltérések
viszonylag magas aranya jelenthet problémat, harmadrészt pedig biztositani
kell, hogy a belép6 cégek hamar novekedjenek vagy kénnyen hagyjak el a
piacot, elkeriilve, hogy ezek kis és ,,6reg” cégekké véljanak, alacsony terme-
lékenység mellett hasznalva fel a szilikos er6forrdsokat. Ez utébbit vizsgalva
Decker és tarsai (2014) az 4j start-up vallalkozdsoknak a termelékenységnéve-
kedéshez val6 hozzajarulasat mutatjak ki, ravilagitva annak sziikségességére,
hogy a magas termelékenységii fiatal vallalkozasok tovabb névekedjenek, mig
a kevésbé versenyképesek elhagyjak a piacot.

Caballero és Hammour (2005) tanulméanya ugyan a vélsag elétt sziiletett,
viszont megkozelitésiik — az addigi recesszidkat vizsgalva — mar ezt megel6zéen
a recesszid kettds megkozelitésére iranyitja a figyelmet. Egyik megkozelités
szerint a recesszié 6nmagaban nem kivanatos esemény, viszont akkor, amikor
a termelési tényezOk termelékenysége alacsony, atstrukturdlasi lehet&séget
jelent viszonylag alacsony alternativ koltségek mellett. Masik szempont sze-
rint a recesszié alatti koncentralt felszamoldsok jelentés eroforraspazarldassal
jarnak, amelyet el kell keriilni.

Oulton és Sebastig-Barriel (2013) a pénziigyi vélsag hosszi- és rovid tavi
hatasat tanulmanyozta a munkatermelékenységre, a tOkére és a kibocsatasra.
Annak keresték a magyardzatat, hogy az Egyesiilt Kirdlysagban regisztralt
munkatermelékenység a vilsag idGszaka utani években miért nem érte el a
valsag el6tti szintet. Ennek megfelelden két hipotézist vizsgaltak 1955-2010
kozott, 61 orszagra. Az egyik, hogy a valsdg utan a termelékenység névekedé-
se helyredll, amint a kereslet is helyreall. A masik, hogy a valsdg permanens
modon karositja a gazdasig termel6képességét, mely szerint ha a termelé-
kenység novekedése vissza is tér a valsag elotti litemre, a termelékenység
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szintje alatta marad annak az értéknek, ami a valsidg meg nem torténése
esetén elérejelezheto lett volna. Eredményeik mindkét tipusd hatas egyideji
meglétét igazoltak.

Lewis és térsai (2014) a targyi beruhdzisok csokkenését mutattdk ki a
valsag, illetve a valsdg utani idGszakban az OECD orszagokban, - foként a
KKV-k esetén —, és kiilonosen azon euro-6vezeti orszagokban, ahol a pénziigyi
rendszer gyengébb. Ennek f6 okdul Baker és tdrsai (2013) alapjdn a magas
szintl bizonytalansag jelolheté meg a jovobeli potencialis kibocsatasok szint-
jét és novekedési titemét illetSen. Ezzel szemben az OECD (2015) tanulménya
szerint a tudédsalapi tékeberuhdzas nagyobb rugalmassidgot mutat. Aghion és
tarsai (2014) az anticiklikus fiskalis politika szerepét emelték ki, ennek pozitiv
hatasat igazolva a hozzaadott értékre, a termelékenységre, a K+F koltségek-
re, els6sorban azokban az dgazatokban, amelyek erételjesebben tamaszkod-
nak a kiils6 finanszirozasra vagy alacsonyabb a targyi eszkoz szintjiik.

Tovébbé az OECD (2015) tanulménya szerint azok a gazdasagok és vél-
lalatok, amelyek lemaradtak a globalis szinten vezeté termelékenységi gaz-
dasdgoktol és véllalatoktol, a mar alkalmazott vezetd innovacidkkal kapcso-
latos tudas-atcsordulés és adaptacio révén is javithatjak versenyképességiiket.
Ez megteremtheti az alapjat az orszagok kozti, termelékenység szintbeli kon-
vergencianak, tekintettel a lemaraddk gyorsabb névekedésére, amennyiben a
technoldgiai implementécid és a szervezeti innovaciok hatartermelékenysége
magasabb lesz mint annak a kevésbé szofisztikdlt technolégianak az esetén,
amely a mar meglévé tékében testesiil meg. Hosszi tavon a gazdasagok
nem feltétleniil azonos termelékenységi szint fele fognak konvergalni, hanem
inkdbb a termelékenység azonos noévekedési ratajahoz. A termelékenység
szintjének konvergencidja orszagspecifikus jellemzok feltétele lesz, beleértve
a politikakat.

Johansson és tarsai (2013) a hosszd tavi — 2060-ig varhaté — névekedéssel
kapcsolatos vilagszintli elérejelzései kapcsan azt allapitottdk meg, vissza-
tekintve az elmult idészakokra, hogy a novekedést foként a teljes ténye-
zOtermelékenység, tovabba a human- és fizikai téke intenzitasa vezérelte.
Megallapitdsuk szerint a tOke hatarhozadékanak csokkenése mellett az egy
munkasra juté toke novekedését folyamatos technolégiai haladassal lehet fenn-
tartani, mely a teljes tényezétermelékenységben is benne foglaltatik. Ez
hosszi tavon a — technoldgiai fejlesztéseken keresztiil — meghatarozo az egy
fére juté GDP novekedése soran. A teljes tényez6termelékenység névekedését
minden orszagban a technoldgiai haladas ratdja és a gazdasagok azon sebes-
sége vezérli, amilyen gyorsan a gazdasag az 1j technolégiakat integralni tudja
sajat strukturalis feltételeivel és politikdival 6sszhangban. Ennek megfeleléen
a teljes tényezotermelékenységben mutatkozé kiilonbségek az egy fore jutd
GDP-beli kiilénbségek f6 meghatarozéi. Torténelmileg e kiilonbségek, és,
kisebb mértékben a human tékében meglevd kiilonbségek szamitottak az egy
fére juté GDP-beli, orszagok kozotti kiilonbségek f6 okanak. Tovabba Jo-
hansson és tdrsai (2013) is kiemelik a teljes tényezétermelékenységben mu-
tatkozo kiilonbségeket az USA, illetve Kelet-Eurépa, Latin Amerika, valamint
a BRIC orszagok kozott, de néhany magas jovedelmii orszaghoz képest is,
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mint Japan, Dél-Korea és Svajc. Ezen kiilonbségek fokozatos csokkentésére
és az egy fore juté GDP hosszu tava konvergenciajahoz, a teljes tényezoter-
melékenységet kulcstényezoként azonositottdk. A névekedésével kapcsolatos
elérejelzések a technoldgiai haladdson alapulnak, melynek titeme Johansson
és térsai (2013) szerint hosszi tdvon arra az évi 1,3%-ra tehetd a jovOben,
amely az 1996-2006-os idészakot is jellemezte a fejlett gazdasdgokban. A
lemaradoé gazdasagok jovobeli novekedését az aktudlis technoldgiai szinvonal,
a gazdasidgok kereskedelmi nyitottsaga és a gazdasagi verseny intenzitdsa
hatérozza meg. A nagyobb kereskedelmi nyitottsig megallapitdsaik szerint
noveli a technoldgiai konvergenciat a technoldgiai vezetdk irdanyaba, fokozva a
teljes tényezdtermelékenység novekedését és az innovaciot. A termékpiacokon
er6sod6 verseny is hozzajarul a teljes tényezétermelékenység novekedéshez 1]
vallalatok megjelenése révén — melyek 6nmagukban 1j minéséghez vezethet-
nek —, illetve az inkumbens vallalatokat arra kényszerithetik, hogy vezeto
technoldgidkat adaptaljanak, ugyanakkor 0sztonzoleg hathatnak az eréforra-
sok tjraelosztdsdban a termelékenyebb véllalatok és dgazatok irdnydba (Jo-
hansson és térsai 2013).

Adalet McGowan és Andrews (2015a) az eltéré képességek hatdsét vizs-
galta a munkatermelékenységre. Eredményeik azt mutatjik, hogy a maga-
sabb eltérések alacsonyabb munkatermelékenységgel parosulnak, tekintettel
az eroforrasok kevésbé hatékony allokalasara. Ennek oka az, hogy amikor
a tulképzett munkasok ardnya magas, a termelékenyebb véllalatok szamaéra
nehezebbé valik a képzett munkaers vonzasa és piaci részesedés szerzése a ke-
vésbé termelékeny vallalatok rovasara. Ugyanakkor az alulképzett munkasok
magas aranya is alacsonyabb hatékonysaggal és termelékenységgel parosithato.
Egy mésik munkdjukban (Adalet McGowan és Andrews 2015b) — az eltérd
képességek és politikdk kozotti kapcesolatot vizsgdlva — arra az eredményre
jutottak, hogy a képességbeli eltérések Osszefiiggésbe hozhatdak a kiillonb6z6
politikdkkal. Az eltér6 képességek és a munkatermelékenység kozotti negativ
kapcsolatbdl kiindulva a képességbeli eltérések csokkentését egy olyan terii-
letnek jelolik meg, ahol a jol kialakitott politikak fokozhatjak a munkaterme-
lékenységet. A képességbeli kiilonbségek kisebbek azokban az orszagokban,
ahol az eréforrasok hatékony ujraallokdlasat elosegitik, ahol a lakéspolitika
nem akadalyozza a mobilitdst?, ahol a bértdrgyaldsok rugalmasabbak, ahol
magasabb az élethosszig vald tanulasban vald részvétel és ahol a menedzseri
képességek magasabb szintiek.

Andrews és térsai (2015) a globélis szinten vezet6 termelékenységii valla-
latok jellemzGit és ezek kapcsolatat vizsgaltdk a gazdasag tobbi vallalataval, a
globalis termelékenységi elonyok diffuzidjara fokuszalva és azokra a politikak-
ra, melyek ezt megkonnyitik. Megallapitjak, hogy az aggregdlt termelékeny-
ség lassulasa ellenére a globdlis szinten vezeto termelékenységii vallalatok ter-
melékenysége rendkiviil magas maradt a 2000-es évek sordn, illetve novekvd
kiilonbséget mutattak ki ezek, és a gazdasag tobbi vallalata kozott a termelé-
kenység tekintetében. Elemzésiik szerint a technolédgiai diffiizié nagyon egyen-

4példdul magas ingatlanvésarlasi tranzakciés koltségekkel vagy szigord tervezési
szabdlyozassal.
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16tlen folyamat. A globdlis szinten vezetd technolégidk lemaradé vallalatok
felé valé diffuzidja csak akkor megy végbe, ha ezek az orszagos szinten vezeto
termelékenységli vallalatok altal mar alkalmazkodtak az orszag-specifikus
koriilményekhez. E diffizids folyamat felgyorsitasara vonatkozé eredményeik
kapcsan azon politikdk szerepét emelik ki, amelyek erositik a technoldgia
adaptacidjaval kapcsolatos 6sztonzéseket és egy olyan a piaci kornyezetet te-
remtenek, amely az eréforrasokat a legtermelékenyebb vallalatok felé allokal-
ja. Emellett ramutatnak arra is, hogy a globalis és a nemgzeti szinten leg-
termelékenyebb vallalatok kozott mutatkozd termelékenységbeli kiillonbségek
alacsonyabbak azokban az orszagokban, ahol magas szinvonali az oktatds és
ahol a K+F intenziv dgazatokban a szabadalmak védelme erésebb. Amennyi-
ben a politikdk segitik az 1j technolégidk diffizidjat és novelik a vallalatokon
beliili termelékenységet, az aggregalt elényck akkor lesznek a legnagyobbak,
ha a legtermelékenyebb vallalatok tudjak bevonzani a sziikos erdéforrasokat,
és ha ezek névekedni is tudnak (Andrews és tarsai 2015).

Acemoglu és térsai (2013) kimutattdk, hogy az inkumbensek K+F te-
vékenységét és miiveleteiknek folytatasat célzé politikdk onmagukban csok-
kenthetik a novekedést és a jélétet, mert ronthatjak a az 1j, magas in-
novativitasu véllalatok belépésének esélyeit. Ezek batorithatjak ugyan az
inkumbensek nagyobb beruhazasait, termelékenységiik novelését és a munka-
helyek védelmét, de csokkenthetik az innovécios kedvet gy az inkumbensek,
mint az 4j belépOk esetén és lassithatjdk az eréforrdsok ujraallokédlasdt. Az
Ujraallokélds fontossdgat mutatja az is, hogy Acemoglu és tarsai (2013) sze-
rint a szakirodalom az USA termelékenységnovekedésének tobb mint 70%-4t
az Ujraallokélasnak® tulajdonitja. Jelentds javuldst latnak viszont lehetséges-
nek, amennyiben az inkumbensek miveleteinek folytatasa addztatasra kertl,
és ezzel parhuzamosan az 1j belépOk és az inkumbensek K+F tevékenysége
egyarant tamogatasban részesiil. Ezt azzal magyarazzék, hogy az alacsony
képességli inkumbens véllalatok tulélésének és terjeszkedésének elGsegitése a
magas képességli potencidlis belépok karara torténhet.

Andrews és Westmore (2014) egy 42 orszaghdl 4116 panel segitségével vizs-
galta a menedzseri tOke és az tizleti K4+F szerepét a tobbtényezos termelé-
kenység konvergencidjanak elOsegitésében. Hosszu tavi névekedési modelljitk
megmutatja, hogy a kereskedelmi nyitottsag mellett egy gazdasdg konver-
gencidjanak sebessége a teljes tényezotermelékenység hosszu tavu egyensilyi
allapota felé pozitivan fliigg a menedzseri t6kétol és a hazai K+F agazattol.
Eredményeik szerint, ha ezt a két tényezot is figyelembe vessziik, akkor a
teljes tényezbtermelékenység novekedése a vildgszinten vezetd technologidju
gazdasagok esetén évi fél szazalékponttal magasabb, mint az alapszcenario
esetén®. E két tényezd figyelembevétele dtrendezi a névekedési perspektivakat
ahhoz képest, mintha csak a kereskedelmi nyitottsagot vennék figyelembe”.

5A kevésbé hatékony véllalatok kilépése és a hatékonyabb vallalatok belépése révén.

62060-ig szamitva.

"Ennek megfeleléen példul Japan, Németorszag, Svédorszag jobban részesiilhet a ve-
zetd technolégidkbdl, mig Dél- és Kelet-Eurépaban, ahol a tudas alapui tékeberuhdzasok
alacsonyak, ezek a hatdsok varhatéan sokkal alacsonyabbak lesznek.
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Modelljiik integrans része a nemzetkozi tudasdiffizid, eziranyban a modell
eredménye aldtamasztja az OECD hosszu tavia projekciéit, megallapitva,
hogy a technoldgiai vezeték névekedésének kulcsszerepe van minden orszag
hosszui tavid, becsiilt teljes tényezotermelékenységének szintjében. Ramutat-
nak, hogy annak ellenére, hogy a globdlis integracié fokanak novekedése
varhatoan el6segiti az orszagok kozti tudastranszfert, az j technolégiak
diffizidja hosszu tavu és valtozd lemaradasokkal is parosulhat, igy szerintiik
a jovobeli konvergencia folyamat tavolrdl sem egyértelmii és biztos.

A teljes tényez6termelékenység mérésével kapcsolatban Brandt és térsai
(2013), (2014) a szdmitasok sordn a természeti toke figyelembe vételére hivja
fel a figyelmet, arra utalva, hogy az output ezen eréforrasok felhasznélasanak
is az eredménye.

Tanulmanyunkban sszefoglaltuk a termelékenység konvergencidjanak kér-
déskorét vizsgald vélsdg utdni szakirodalom egy relevéns részét. A feldolgo-
zott szakirodalom ravilagit azokra a tényezCkre és folyamatokra, amelyek be-
folydsoljdk a termelékenység jovébeli alakuldsdat. A termelékenység jovobeli
divergenciajanak vagy konvergencidjanak kérdése nem dénthetd el egyértel-
miien ezek alapjan. Ennek ellenére a feldolgozott szakirodalom alapjan ugy
tlnik, hogy feltart befolyasol6 tényezok els6sorban a termelékenység tekin-
tetében vildgszinten vezet$ gazdasagok és véllalatok szamara tiinnek kedve-
zObbnek, s ezek a termelékenység divergenciajat fogjak hosszi tavon erdsiteni.
A hosszu tavi elérejelzések is legfeljebb a termelékenység névekedési rataja-
nak konvergencigjardl beszélnek. A forrdsok alapjan viszont gy tiinik, hogy
a termelékenység jovObeli esetleges konvergencidja, elsésorban a megfeleléen
kialakitott — a tanulmanyunkban fent részletesebben targyalt szempontokat
figyelembe vevo — alkalmas politikak és a kereskedelmi nyitottsag esetén mégis
bekovetkezhet.
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PRODUCTIVITY CONVERGENCE OR DIVERGENCE.
POST-CRISIS LITERATURE REVIEW

The main objective of the paper is the review of the post-crisis literature regarding
the productivity. Recent studies indicate that convergence in productivity is far
from being a fait accompli. Global leaders in productivity appear to be stronger
than ever and technology diffusion towards less productive actors and economies
meet several obstacles. The paper deals with some of the mechanisms, influencing
factors and possible policies behind the expected evolution of the productivity. The
paper indicates that divergence is more likely to happen in medium and long term.
As for convergence, studies point that, at the most, the convergence in productivity
growth rate can be expected, rather than convergence in the level of productivity.
Despite these expectations, the paper also presents a series of policy elements which
could also bring contribution towards a convergence process.
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