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Kivonat

[rasunkban azt vizsgiljuk, hogy a hosszi lejaratd hatdridés arfolyamok stacionaritdsét
feltételezd hibakorrekciés modellek, amelyek korabbi szdmitdsok szerint a vilag
devizapiaci forgalmanak mintegy 75%-ét kitevd fejlett ipari orszdgokra alkalmazva
kitind mintan kiviili eldrejelzd erdvel rendelkeztek, hogyan képesek hirom kelet-
kozép eurdpai orszag (cseh, magyar, lengyel) devizadrfolyamat eldrejelezni. A harom
vizsgalat ald vont deviza esetében az eredmények reldcidonként nagyon eltérdek, és
Osszességében kedvezOtlenebbek, mint a fejlett ipari orszdgokra kapott eredmények,
amit rendelkezésre 4116 adatsor rovidsége, az eurd-zéna csatlakozashoz kapcsolddo
bizonytalansagok, a devizakockdzati és a hataridos kamatprémium 1étezése, tovabba a
Balassa/Samuelson-hatés egyiittes befolyasaként tudunk értelmezni.
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Kelet-kozép europai devizaarfolyamok elorejelzése hataridos
arfolyamok segitségével

1. Bevezetés

Sokat hivatkozott munk4jukban Meese és Rogoff [1983] elsOként mutattik meg,
hogy a szakirodalom standard, makro-fundamentumokat haszndlé modelljei nem
képesek a véletlen bolyongasndl jobb mintin kiviili elorejelzést adni a rugalmas
devizaarfolyamokra. Noha az elmult évtizedekben akadt mar j6 par olyan
munka, amely pozitiv eredményrél tudésitott,’ a konszenzusos alldspontot
val6szinlileg hlien adja vissza a kovetkezO megfogalmazas: “ha egy modell jol
jelez elore egy adott drfolyamot egy adott idoszakra, akkor rosszul fog
szerepelni, ha egy mdsik drfolyamra és/vagy idoszakra alkalmazzuk” (Sarno és
Taylor [2002], 137.0.). A “Taylor torvénye” néven is ismert megallapitis kétes
fénybe helyez minden, a devizaarfolyamok eldrejelzésére irdnyuld kisérletet.
Cheung és tdarsai [2005] frissebb adatokat €s fundamentélis modellek szélesebb
korét vizsgalva tamasztjdk ald Taylor megéllapitasat.

Jelen munkank alapjat Darvas és Schepp [2007] tanulmdnya adja, akik egy
eddig még sohasem vizsgdlt modellbol kiindulva olyan elorejelzési
eredményeket mutatunk be, amelyek tobb okbdl is bizakoddsra, és tovabbi
kutatasra Osztonoznek. A modell mogott egy jol értelmezhetd kozgazdasagi
intuici6é all, amit a “hosszu tadvi varakozasok stabilitdsaként” foglalhatunk
ossze.” Az alkalmazott modellek a vildg legfontosabb devizdira — amelyek a
vilag devizapiaci forgalmanak 75 szazalékat teszik ki — kedvezd eredményeket
mutatnak® a megszokottndl jéval hosszabb idészakon (17 évre) értékelve a
mintdn kiviili elérejelzé képességet.' Jelen munkdnkban pedig ugyanezen

' Lasd példaul Mark [1995], Clarida és Taylor [1997], MacDonald és Marsh [1997], Clarida
és szerzotdrsai [2003], valamint McCracken és Sapp [2005].

2 A hosszd tavi varakozédsok stabilitdsanak lehetséges okairdl, valamint a fedezetlen
kamatparitdssal kapcsolatos empirikus anomélidkkal val6 kapcsolatardl 1asd Schepp [2003] és
Darvas, Rappai és Schepp [2006].

3 Darvas és Schepp [2007] kilenc nagy forgalmi dolldr-reldciéra (AUD, CAD, DEM, CHF,
GBP, JPY, NOK, NZD, SEK) mutatnak be kedvezd és robusztus eredményeket.

* Az irodalomban a fejlett orszdgok devizadrfolyamaira vonatkozé kedvezd eredményeket sok
esetben 2-3 éves elOrejelzési horizonton tesztelték csak (példaul Clarida és Taylor [1997],
MacDonald és Marsh [1997], Clarida és szerzotdrsai [2003]). Tudomasunk szerint a kedvezo
eredmények koziil a leghosszabb eldrejelzési mintat Mark [1995] hasznalta, nevezetesen 10
évet, azonban még ez is szamottevéen rovidebb a mi mintdnkndl, az dltala vizsgalt négy
devizanembdl csak kettdnél volt erOsen szignifikdns az eredmény, és a késobbi tanulmanyok
megkérddjelezték a kedvezd eldrejelzési eredményeit a felhaszndlt adatok nem valds
idejliségére utalva (Faust és szerzotdrsai [2003]). Elérebocsétjuk, hogy Faust és szerzotdrsai
[2003]-nak Mark [1995] tanulmanydra adott kritikdja a mi modelliinkre nem érvényes, mivel



modszerek alkalmazasit vizsgaljuk hirom kelet-kozép eurdpai deviza (cseh
korona, magyar forint, lengyel zloty) eldrejelzésére.

Uj modelliink azon az empirikus eredményen alapul, hogy a legfontosabb
devizdk hosszu (pl. 5 vagy 10 éves) lejarati hataridos arfolyamai stacionariusak
(Darvas és Schepp [2006]). Ugyanazok a tesztek, amelyek az azonnali arfolyam
€s a rovid lejarata hataridés arfolyamok esetében nem-stacioner valtozokat
jeleznek, a hosszu lejaratu hataridos arfolyamokra €pp ellenkezoleg, stacioner
valtozot. Az azonnali €s a hosszu lejarata hataridds arfolyam eltérd integraltsagi
foka csak ugy lehetséges, ha a hosszii hozamok kiilonbsége szintén nem-
stacioner, tovdabba az azonnali arfolyam €s a hosszi hozamok kiilonbsége
egyméssal kointegraltak.” Empirikus vizsgalataink mindkét implikaci6t
alatdimasztjdk. Amennyiben azonban az azonnali drfolyam €s a hosszi hozamok
kiillonbsége kointegraltak, akkor a kointegral6 vektorban szerepld valtozok koziil
legalabb az egyiknek elorejelezhetOnek kell lennie a hosszu lejarata hataridds
arfolyam elozo periddusbeli értéke segitségével. Mivel azt taldltuk, hogy a
vezetO ipari orszagok esetében az azonnali arfolyam nem gyengén exogén, ezért
a hibakorrekcios modellnek elorejelz6 erdvel kell birnia az azonnali arfolyam
tekintetében.’

Héarom kiilonbozd specifikdcioban vizsgalunk olyan modelleket, amelyek a
hosszu lejaratu hataridds arfolyamok stacionaritisat vélelmezik. Bar a
legegyszeribb modell esetében un. hosszu horizonti regressziordl van szo,
annak minden ismert gyengeségével, addig a masik két specifikacié dinamikus
iterdcion alapuld elOrejelzéseket ad, igy ezeket kikiiszoboli. Mivel harom
kiillonbo6zd lejarata (3, 5 €s 10 éves) hataridds arfolyamot is szdmitdsba vesziink,
igy Osszesen kilenc olyan modelliink van, amelyek a hosszu lejarati hataridos
arfolyam stacionaritisat feltételezik. Nem célunk ugyanakkor egy ,legjobb”
modell kivilasztasa, hanem a kilenc modell éltalanos tulajdonsagait vizsgaljuk.

Fontosnak tartjuk kiemelni, hogy kizdrlag (log)linedris modellekkel
foglalkozunk ebben az irdsban. Clarida és szerzotdrsai [2003] eredményei Gta
nagy figyelmet kapott az irodalomban az a felismerés, hogy nem-linearis
modellek a devizadrfolyamok mintin kiviili el0rejelzésében is képesek lehetnek
feliilmulni a linearisak — koztiikk az egyszerli véletlen bolyongds hipotézis —

az altalunk hasznélt adatok (arfolyam és kamatldb) valds idoben elérhetdek és a késObbiekben
sem revidealjdk oket.

> A kointegricié elméleti hdtterérél, Granger reprezenticiés tételérél és a lehetséges
applikdciokrdl magyar nyelven Darvas [2004] ad attekintést.

® Boudoukh és szerzétdrsai [2005] szintén utalnak arra, hogy a hosszi futamidejii hatdridds
arfolyamok tartalmazhatnak informéaciot a jovobeli spot arfolyam alakuldsdra, amikor azt
talaltak, hogy az aktudlis kamatkiilonbségnél sokkal jobb eldrejelzések adhatdk az ugyanezen
idoszakra évekkel kordbban vart kamatok eltérése — a korabbi hatdridés hozamgorbék
tdvolabbi pontjai kozti meredekség (slope) — segitségével.



teljesitményét. A vezetd nemzetkdzi devizdkra azonban olyan kedvezd
eredményeket kaptunk a hosszu lejaratd hatirid0s arfolyamok stacionaritdsabol
kiindul6 linearis modelljeinkkel, hogy nem éreztiikk sziikségét tovabbi, nem-
lineéris alternativak feltardsanak. Egy korrekt 0sszehasonlitds ugyanakkor azt is
feltételezné, hogy sajat modelljeink esetében is megengednénk a nem-linedris
kontextust. A hosszu futamideji hatarid0s arfolyam savos (rezsimvalto)
értelmezése ehhez kézenfekvO kiinduldsi pontot is adhatna. Mindez azonban a
J6vO kutatasi feladata marad.

Modelliink intuitiv aldtdmasztisara az alabbi érvekkel tudunk szolgalni. Flood és
Rose [1999] ramutatott, hogy a devizaarfolyamok olyan rendkiviil nagy
valtozékonysdgot mutatnak, amelyet semmilyen szokdsos makrogazdasagi
modell nem képes megmagyardzni. Chinn és Meredith [2005] a fedezetlen
kamatparitds (uncovered interest rate parity — UIP) hosszi horizonti
érvényesiilésével kapcsolatos igéretes eredményeket értek el, amely a rovid- és a
hosszi tdvi vdrakozdsok eltéré tulajdonsdgaira utalnak.” A fedezetlen
kamatparitds hosszu tavu fenndllasa esetén a hatarid0s arfolyamok az arfolyam-
varakozasokat mutatjak. Froot és Ito [1989] pedig megkérdezéses felmérések
adatait vizsgalva mutattak rd arra, hogy a felmérésekben tiikkroz0do rovid és
hosszu tava arfolyam-varakozasok nem konzisztensek egymassal abban a
tekintetben, hogy a rovid tava varakozdsok iterdldsaval nem a kozvetleniil
megkérdezett hosszu tivu varakozdsok adodnak, azaz a rovid tava arfolyam-
varakozasok ,tulreagdljdk” a devizapiacra érkez0 hireket. Mindezek arra
utalnak, hogy a sokkok észlelését kovetden a piac szereploi inkdbb lehetnek
hajlamosak az azonnali arfolyamban tortén6 alkalmazkodas elfogadédsara, mint a
hosszu tdvu varakozédsaik moddositasdra, ha a sokkok jellege — hogy egyszerti
“zajrol” van-e sz0, vagy valamilyen fundamentalis valtozasr6l — még nem
1smert.

Az eddigiekben nominalis arfolyamokrdl besz€ltiink, azonban a kdzgazdaszok —
a vasdrloerO-paritds hosszu tava érvényesiilésébdl kiindulva — inkdbb a
redlarfolyam stacionaritdsa mellett hoznak fel érveket.” Azonban ha a vart
kumulalt inflacids kiilonbozet a vizsgalt két orszdg kozott nulla, akkor a vart
nomindlis arfolyam j6 proxyja a redlarfolyamnak.

7 Fontos megjegyezniink azonban, hogy mikézben a hosszi horizontd UIP vizsgélatihoz
hasznélt regressziok esetében sulyos és kikiiszobolhetetlen problémat jelentenek az erdsen
atfedd megfigyelések (overlapping observations), addig a jelen cikkben vizsgalt hosszu
lejaratd  hatdridés 4arfolyamok egységgyok-tesztjeinél semmiféle 4atfedés sincs a
megfigyelésekben, hiszen csakis az adott idOpontban rendelkezésre 4all6 informaciokat
hasznalunk. Az atfed6 megfigyelésekkel kapcsolatos becslési és kovetkeztetési nehézségekrol
lasd, pl. Berkowitz és Giorgianni [2001] és Darvas [2007].

SA redlarfolyam stacionaritdsdval kapcsolatos irodalom tj fejleményeinek 6sszegzésérdl lasd
Sarno [2005].



Az imént emlitett tényezOk azt sugalljdk, hogy modelliink elsdsorban olyan
orszagok esetében lehet relevans, ahol a monetéris rezsim stabil, a monetaris
hat6sdgok hitelessége pedig — a bizonyitott inflaci6-ellenes elkotelezettségiik
miatt — erds. Bar valoszinlileg az ipari orszigok tobbsége mara eljutott mar ebbe
a fazisba, a hitelességiik mért€ke és kovetett inflacids céljaik is valtozhattak az
1d0 folyamin. A tdOkepiacok nemzetkdzi integraltsiga is kulcskérdés a
megkozelitésink szempontjdbdl, és bar manapsdg a pénziigyi piacok
integraltsaga szinte tokéletes a vezeto ipari orszagok esetében, a multban szamos
orszag esetében ez koridntsem volt igy. Hazank és a masik két kelet-kozép
eurOpai orszdg esetében ugyanakkor mindhdrom emlitett teriileten (célok,
hitelesség €s integracid) érdemi valtozékonysaggal kell szdmolnunk még a
legutobbi idokben is. Az emlitett tényezOk folytan — vagy akdr mas okokbdl is —
joggal meriil fel a gyand, hogy a hosszu lejaratd kotvények elvart hozaméanak
egyik komponenseként értelmezhetd lejarati prémium az idoben véltozhatott.
Sejtésiink szerint a forintra, zlotyra €s korondra kapott kedvezotlenebb
elOrejelzési eredményeink hatterében ez allhat.

Munkénk tovébbi felépit€se a kovetkezd: a masodik rész a modellek részletes
leirasdt adja; a harmadik az elOrejelzések szignifikancidjanak tesztelésére
alkalmazott bootstrap eljaras sziikségességét indokolja €s részleteit mutatja be; a
negyedik rész ismerteti az adatokkal kapcsolatos tudnivalokat. Az o6todik
részben prezentdljuk €s értelmezziik az eldrejelzési eredményeket, ahol a jelen
tanulminy targyat képez6 harom kelet-koz€p eurdpai deviza mellett
Osszehasonlitasként bemutatjuk Darvas és Schepp [2007] marka/dollér
arfolyamra vonatkoz6 eredményeit is. Végezetiil a hatodik részben néhany zar6
kovetkeztetést fogalmazunk meg.

2. A modellek

A devizaarfolyamok eldrejelzésekor a megszokott viszonyitasi alap a véletlen
bolyongds, mi is ezt hasznaljuk a modellek Osszehasonlitisara. A véletlen
bolyongas modellje az 6sszes tobbi modellbe is bedgyazott, igy erre a modellek
osszevetésekor kiilon is tigyelni kell, amint a vonatkoz6 megfontolasokat a
kovetkezd részben részletesen ismertetni is fogjuk.

A fedezett kamatparitasbol kiindulva a hataridoés devizadrfolyamok
meghatdrozhatok az azonnali arfolyam és az eldre ismert kamatkiilonbség
segitségével. Ezzel az irodalomban megszokott modszerrel szamitjuk ki mi is a
hataridos arfolyamot:
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ahol F a ma jegyzett h-évre vonatkozé hataridos arfolyamot jeloli, S, az
azonnali arfolyamot, i’ és i’ pedig a hazai és kiilfoldi h-év lejaratra érvényes
évesitett kamatldbakat. A fenti kifejezést logaritmizélva,

Q) P =s+h ",

ahol f™ és s, a hatdridds, illetve azonnali arfolyam logaritmusa, ;" pedig a h-
periédusi kamatkiilonbség logaritmusa, azaz 7 =In((1+i")/(1+i"™)).

Darvas és Schepp [2006] négy nemzetkozileg kiemelkedd deviza, az amerikai
dollar, a német marka, az angol font €s a svdjci frank harom évtizednyi, havi
frekvencidju, egymads kozti arfolyamait nyolc egységgyok-, €s egy stacionaritasi
teszt segitségével vizsgalva azt talaltdk, hogy mikdzben az azonnali drfolyamok
nem stacionerek, addig a hosszd (5-10 éves) lejarati hatéaridds arfolyamok
viszont stacionerek. Szintén rdmutattak, hogy a stacionernek tlind rovid-lejarata
kamatkiilonbséggel szemben a hossza lejaratd kamatldbak kiilonbsége nem
stacioner. Mindebbdl az kovetkezik, hogy az azonnali 4rfolyam €s a hosszu
lejaratd hozamok kiillonbsége egymassal [1, /] vektorral kointegraltak.

A kointegraci6 1étez€sébol az kovetkezik, hogy legalabb a kointegralé vektor
egyik véltozojanak — az azonnali arfolyamnak vagy a hosszid hozamok
kiilonbségének — elorejelezhetonek kell lennie a hosszua lejarati hataridos
devizaarfolyam megeldz0 ért€ke segitségével. Szamitdsaink sordn azt taldltuk,
hogy az azonnali devizairfolyam nem gyengén exogén, tehat a hosszu lejarati
hataridos arfolyam stacionaritisat vélelmezd modellnek az azonnali 4rfolyam
tekintetében elOrejelzd erdvel kell birnia. Ezzel parhuzamosan elvégzett
szamitasaink arra is raimutattak, hogy a hosszu kamatkiilonbség gyengén exogén.

A legegyszerlibb hibakorrekciés modellt az alabbi formédban irhatjuk fel:

() As,=6,+6- £ +¢,

ahol A a valtozas jele, tehat As, =s,—s, ,, és az (2) egyenlet alapjan negativ o
paraméterre szamithatunk. A (3) sorszdmu Osszefiiggést csak 1-periddusu
elorejelzésre hasznalhatjuk fel, a hosszabb tavra szo6l6 elorejelzések esetében
hosszu horizonta regresszidkat kell becsiilni, azok minden kedvezodtlen
tulajdonsagaval egyiitt (1asd példaul Berkowitz és Giorgianni [2001]),

(3) A5, =8,+6, -f,i’;j +e , p=1..,P,



ahol A s, =s,—s,_,, €s P jeloli a leghosszabb el0rejelzési horizontot. Pédaul ha 2

t—p?
évre jelziink eldre havi adatokbdl, akkor P = 24. Ezeket az egyenleteket a
tablazatainkban “EQ F...Y” jeloli, ahol a pontozott helyeken a felhasznalt

hataridos arfolyam — években mért — lejarata 4ll.

Az atfedo megfigyeléseken alapulé becslésekkel, €s az azokbdl levonhato
kovetkeztetésekkel kapcsolatos Okonometriai problémak mellett a (37)
egyenletnek még a rendelkezésre 4ll6 informacidk kiaknazdsa tekintetében is
van — legaldabb — két hidnyossdga. Egyrészt nem veszi figyelembe azt, hogy a
hosszu lejaratd hataridos arfolyamok — staciondrius valtozok 1€vén — varhatéan
maguk 1is kozelitenek az egyensulyi (varhat6) értékiikhoz. Masrészt a t
periddustol a t+g periddusig tartd eldrejelzés sordn a hosszu lejarati hataridos
arfolyamokban rejlé informéaciot csak a #-g periddusig aknizza ki. Mindezek
kikiiszobolésére egy szintén egyszeriinek mondhato, két egyenletes modellt is
vizsgalunk:

hy _ (h) )
f;( ) —¢0 +¢1 'ft—l +€2,r

_ (h)
Asr _50 +§1 'ftl +gl,r

4)

Fontos tisztazni, hogy a (4) modell nem atfed0 megfigyelés alapjan becsiilt, €s
az el6zo bekezdésben leirt két informéacios hidnyossagot is kikiiszoboli. Mintan
kiviili tobb 1épéses elOrejelzései az elorejelzések dinamikus iterdcidjan
alapulnak. Ezt a modellt a tdblazatokban “MOD S-F...Y” mddon jeldljiik, és a
pontok helyére — ismét — az években megadott, a konkrét esetben alkalmazott
hataridos arfolyam futamideje keriil.

A harmadik modell a legéltaldnosabb a hosszu lejaratu hataridds arfolyamok
stacionaritasdn alapulé modellcsalddban. Az azonnali arfolyamot és a hosszu
lejaratu hozamok kiilonbségét tartalmazé VECM a kovetkezo format olti:

k
As, = 51 + Z (fz,jASt—j + 53,/‘Air—(ﬁ') )+ 54 ,(_,11) +&,
=1
(5) o |
ATV =+ Y (6 0+ & ATD )+ LY e,
j=1

Nyilvanvalo, hogy ez a modell sem atfedd megfigyelésekbdl keriil becslésre,
szintén elkeriili a kordbban jelzett informacids veszteségeket, €s tobb 1€péses
mintdn kiviili eldrejelzéseit — az (2) azonossigot felhaszndlva — dinamikus
iteracio révén adja. Jelolésére tablainkban a “VECM S-1...Y” formét hasznaljuk,
€s a pontok helyére a felhasznalt kamatkiilonbségek években mért lejaratai
keriilnek.



Modelljeink teljesitményét szeretnénk néhany alternativ modellel is
Osszehasonlitani. Az egyik leginkdbb kézenfekvd alternativa magédnak a
hatdridds arfolyamnak a haszndlata; értelemszerlien itt nincsen sziikség
paraméter becslésére. Becsiilt modellek koziil az aldbbiakat vizsgaljuk még:

Kilian (1999) az eltolast tartalmazé véletlen bolyongas benchmarkként torténo
alkalmazasat javasolja, €s mi is ezt hasznédljuk az els0 szamu alternativ
modellként. Az eltolasi paraméter becslésére ugyanazon a rekurziv modon keriil
sor, ahogy a tobbi modell paraméterének a becslésére.

A kovetkezo modell egy egyszerl becsiilt autoregressziv modell:

k
(6) S =Wt z ViSia T & -

i=1

Héarom olyan modellt is vizsgdlunk, amelyek az azonnali arfolyam mellett a
rovid lejarata hataridos arfolyamokat hasznéljak fel. Clarida és Taylor (1997) az
azonnali arfolyam és négy rovid (konkrétan: 1, 3, 6 és 12 honapos) lejaratu
hataridés 4arfolyam kointegraltasigaval kapcsolatos megfigyelésre alapozva
vélelmezték a vektor-hibakorrekcids mechanizmus 1étezését,

— (m)  @Bm) (6m) azmy | .
y[ _[Sr,ft m,f; m,f; m’f‘r m:[.

k
(7) Ay, =L, +> LAy_ +afy_+e, ,

Jj=1

ahol £ egy a rendszer négy kointegral6 vektordbol képzett 4x5-0s matrix,
amely parametrizalja a négy hataridos prémiumot,
[ft“'") — s, [ =5, £ =5, £ — s,I. Az 5x4-es o matrix a hibakorrekcios
paramétereket tartalmazz, T, egy 5xl-es vektor, I pedig 5x5-06s egyiitthato
MmAtrix.

A fentieken tdl a szintekre, ill. a differencidkra felirt vektor-autoregressziv
(VAR) modelleket becsiiltiink:

k
(8) Vi :q)0+zq)iyt—j+et’

j=1

k
(9) Ay, =¥, +21PiAyt—j+et ’

j=1

ahol ®,,®,,¥,,¥. megfelelden méretezett paraméter vektorok €s matrixok.



3. Az elorejelzés pontossaganak bootstrap tesztje

Minthogy egyrészt egymasba dgyazott modelleket hasonlitunk Ossze, masrészt a
modellek tobbségénél a hosszabb futamidejii eldrejelzéseket egy periddusu
elorejelzéseket dinamikus iteracidiként kalkuldljuk, ezért a standard
aszimptotikus tesztek nem alkalmasak az eldrejelzéssel kapcsolatos nullhipotézis
tesztelésre; a mi esetiinkben az egyforma eldrejelzési pontossag nullhipotézisét
kivanjuk vizsgdlni.

Clark és West [2006, 158-160.0.] egy egyszerti analitikus példa segitségével
bemutatjdk, hogy egymdsba dgyazott modellek esetén miért nem érvényes a
hagyomanyos eloszldselmélet. Mi ezt a példat tovabb egyszerlsitve igyeksziink
vildgosan ramutatni arra az elsO pillantasra meglepo tényre, hogy mintan kiviili
elorejelzések Osszevetésekor az egymasba dgyazott modellek koziil a szélesebb
modell elorejelzési hibdja a mintdban véarhaton nagyobb lesz, amennyiben a
nullhipotézis, mely szerint a két modell azonos el6rejelzd erével bir, igaz.”

A példaban azt a nullmodellt akarjuk értékelni, hogy y, nulladtlagu fehér zaj:
(10) vy, =e, ,

szemben azzal az alternativdaval, mely szerint y, linearisan el6re jelezhetd x,;
7 P pe 7 7. 7z 7z 10
magyarazo valtozo segitségével:

(11) yt:ﬁ'xr—l—i_et

A nullmodell szerint §=0; az alternativ modell szerint §+0. Jeldlje E,; azt a

feltételes varhato értéket, amely a magyardazé valtozd, x aktudlis és a multbeli
értékein, valamint a  hibatag e multbeli értékein alapul:
E e =E(e|x, e e,_,,...). Induljunk ki abbél, hogy e; mind a null-, mind az

alternativ hipotézis esetén zérusatlagu fehér zaj folyamat:

X

t=1°7"t-1°

(12) E_e =E(e|X,.e . X .€ 5..)=0

A tovabbiakban azt az esetet vizsgéljuk, amikor a nullhipotézis a mintan kiviili
elorejelzés atlagos négyzetes hibdja (MSPE: mean squared prediction error)
alapjan keriil értékelésre. Az egyszerliség végett maradjunk az egy periddusu
elorejelzés eseténél. A teljes minta nagysdga legyen T, melybdl az utols6 N

’A meglepetést az okozza, hogy mintan beliili modellezéskor a helyzet épp forditott: a
szélesebb modell hibdja varhat6an kisebb, magyardzdereje pedig varhatéan nagyobb lesz.
10 Az egyszeriiség érdekében a konstans tag lehetéségétdl is eltekintiink.



megfigyelést hasznaljuk fel a ,mintdn kiviili” Gsszehasonlitdsra.'' A (10)
nullmodell szerint az egy periddusu elOrejelzés kereken és minden esetben O a
(12) egyenlet alapjan, mikoézben a (11) alternativ modell szerint az
elérejelzés: x,,, - f,. A t idindex a B, becsiilt paraméternél arra utal, hogy t-ik
1dOpontig rendelkezésre all6 informacid alapjan becsiiljiikk a paramétert, amikor a
t+1-1k idopontra kivanunk mintan kiviili el6rejelzést adni.

Igy a két modell elbrejelzési hibai az alabbiak lesznek (tény minusz elérejelzés):

(13) v —Elyal=v. (null modell)
(14) vy —Ely. 1=y -Bx (alternativ modell)

Mivel az utols6 N megfigyelést hasznéljuk fel a mintan kiviili 8sszehasonlitésra,
igy a hibatagok négyzetének az N-elemill zar6 mintarészen torténd atlagoldsaval
a kovetkez6 MSPE-értékek adodnak a két modellre:

(15) 6;=N"Y () (null modell)
(16) 67 =N"Y" (3 -Bx.) (alternativ modell)

A nullmodell szerint =0, és igy a két modell 4tlagos négyzetes hibdja az
alapsokasdgban megegyezik: E(y,)’-E(y,, —fB-x,)>=0. A hagyomanyos
elmélet keretében &, -6 aszimptotikus (7 — o) eloszlasi tulajdonsagait

vizsgédlnidnk. Az irodalombdl ismert standard mdédszerek, mint pl. a Diebold és
Mariano [1995] statisztika, azonban az imént interpretdlttal analdég esetekben,
egymasba 4gyazott modelleknél nem megfeleldek. Ennek belatisdhoz elegendd,
ha a kérdéses kiilonbséget egyszeriien kifejtjiik:

(17) 6-(% - 6-12 = 2[N B ZtT:T—N-H (yf 'Bf—l X )]_ lN_l ZtT:T—NH (ﬁf—l i )ZJ

A nullhipotézis szerint y, =e¢,, és igy a hibatag minden kordbbi informaciora

to

ortogondlis: E(e, - §,, - x,,) =0. Ezért tehat arra szdmithatunk, hogy a (17) elso

tagja a mintabdl szdmolva is megkozelitdleg nulla: 2[N - Z;_NH (y, B -x_ )Jz 0.

Ugyanakkor a konstrukciobdl addédéan a mdsodik tag a mintdbol szamitva

" A mintan kiviili” kifejezés arra utal, hogy az elérejelzést olyan idészakra végezziik el,
amely id0szakot nem hasznaltuk fel a modell paramétereinek becslésére. Példaul, a modell
paramétereit egy 2001 decemberéig terjedd mintdn becsiiljiik és az eldrejelzést 2002-re
készitjiik el.



~ 2 ] .
varhat6an negativ lesz, azaz — [N - z;_m (,B,_l ~x,_1) } <0, hiszen négyzetre emelt

szorzatok Osszegének az ellentettjérdl van sz6. Utobbi kifejezés akkor lehetne a
mintdbol szamitva nulla, ha vagy az x, magyardzé valtozé lenne minden
megfigyelnél azonosan nulla, amit kizir azon feltevés, hogy x, egy potencialis
magyarazé véltozd, vagy ha B paraméterbecslés minden egyes idépontban
pontosan nulla ért€ket venne fel, amely valdszinltlen. Ha a nullhipotézis igaz,
azaz [ populdciés értéke nulla, akkor a becslések sordn az vérhat6, hogy a S,

becslés hol kicsivel nulla {616tt, hol kicsivel nulla alatt lesz. A négyzetre emelés
miatt azonban a (17) kifejezés jobb oldaldnak masodik tagja mintdbdl szamitva
negativ lesz.

Clark és West [2006, 2007] f0 kovetkeztetése tehat az, hogy a nullhipotézissel
Osszhangban &, <67 mintacredményre szamithatunk: az alternativ modell

mintabeli atlagos négyzetes hibdja varhatban nagyobb lesz, mint a
nullhipotézisé, konkrét esetiinkben a véletlen bolyongasé. Az intuitiv
magyardzata a jelenségnek az, hogy az alternativ modell egy az elOrejelzés
szempontjabol haszontalan zajtagot is tartalmaz a redundins paraméter(ek)
becslésekor. Ezt az eredményt a hipotézisvizsgdlat sordn természetesen
figyelembe kell venni, azonban a hagyomdnyos eljarasok, mint példaul a
Diebold és Mariano [1995] eljaras, nem teszik.

Clark és West [2006, 2007] munkéikban egyidejiileg az atlagos négyzetes hiba
egyféle korrekciojat javasoljdk, ami megkozelitoleg normaélis eloszlashoz vezet.
Ugyanakkor tesztjilk csak kozvetlen formdban becsiilt modellekre érvényes,
azaz hosszu horizontd regresszid esetére, de nem akkor, ha a tobbperiddusu
elOrejelzést egyperidodusu elorejelzések iterdcidjaként allitjuk eld. Mindemellett
azonban ugy taldltdk, hogy a bootstrap teszt kedvezd tulajdonsdgokkal
rendelkezik mind a szignifikanciaszint, mind pedig a teszter® tekintetében. A
bootstrap teszt a mi esetiinkben is jarhato ut, és mi a Mark [1995], Kilian
[1999], illetve McCracken és Sapp [2005] munkdiban alkalmazott eljarashoz
hasonl6 megoldést valasztottunk.

A bootstrap egy hipotézis vizsgalatra alkalmazhat6 szimulédcios technika,
amelynek segitségével a megfigyelt adatokbdl szamolt tesztstatisztika eloszlasat
kozelitjik az an. bootstrap eloszlassal. Az eljards elve: specifikdljuk az un.
bootstrap adatgenerdlé6 folyamatot (data generating process), amely a
nullhipotézist tartalmazza (pl. a mi esetiinkben elOrejelezhetetlenség), majd
létrehozunk mesterséges mintdkat szimuldcidval, kiszdmoljuk a mesterséges
mintéra a tesztstatisztikat ugyanolyan médon, mint a valds adatokra; és sokszor
kiszamolva a tesztstatisztikdt meghatdrozhaté a tesztstatisztika bootstrap
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eloszldsa. Az alkalmazott nem-parametrikus'” bootstrap eljards a mi esetiinkben
a kovetkez0 1épésekbdl all:

I.

Nullhipotézisként feltessziik, hogy a modellnek nincs eldrejelzd ereje
(1asd példaul a rovidesen kovetkezd (18)—as modellt), majd megbecsiiljiik
a valGs adatokra, és megOrizziik a maradéktagokat.

Visszatevéses mintavétellel egy véletlen mintat vesziink az 1. 1épésben
becsiilt maradéktagokbdl az idosor aktudlis hosszat 500 elemmel
meghaladd szamban.

Egy kezdeti feltevés, a becsiilt modell és a 2. 1épésben vett maradéktag-
minta segitségével mesterséges iddsorokat allitunk el6 az arfolyam
logaritmusdnak €és modellben szerepld Osszes tOobbi véltozonak a
valtozdsara — ezeket az iddsorokat nevezziik a tovdbbiakban bootstrap-
1ddsoroknak. Kezddértéknek a valds idosorok kezddértékeit hasznaljuk. A
bootstrap-idosorok elsé 500 értékének elhagyédsaval a valodi idOsorral
megegyez0 hosszusigu bootstrap-idosort kapunk.

A bootstrap-idosorokra megbecsiiljiik a modelleket ugyanigy, ahogy a
val6s adatokbdl tettiilk (tehat azon modellt becsiiljiik meg, amelyben
feltételezziikk, hogy az arfolyam eldrejelezhetd, azaz példaul a (4)-es
modellt), majd az eldrejelzést €s annak értékelését is ugyanugy végezziik
el, mint a valds idosoroknal.

Megismételjik az 1-4. lépéseket 1000-szer, ezaltal megkapjunk az
elorejelzési méroszam un. empirikus bootstrap-eloszlasat, majd ezt
felhasznédlva egyoldali teszt segitségével hatdrozzuk meg a p-értékeket,
azaz azt szdmoljuk ki, hogy az igazi adatsorra kapott tesztstatisztikatol
balra a bootstrap-eloszlas hany szazaléka taldlhato.

A tovéabbiakban bemutatjuk, hogy milyen bootstrap-modelleket alkalmaztunk.

A (3’), (4) és (5) modellekre, amelyek a hosszu lejaratu hataridds arfolyamok
stacionaritasat, €s igy az azonnali arfolyam s, valamint a hosszu lejarata

12 A nem-parametrikus jelz6 arra utal, hogy a mesterséges mintdk létrehozésakor nem
valamilyen parametrikus eloszlast feltételeziink (ebben az esetben véletlenszdm-generator
segitségével szimulaltuk volna a bootstrap-iddsorokat), hanem ahogy a 2. 1épésnél
bemutatjuk, a becslési maradéktagok empirikus eloszldsit hasznéljuk a mesterséges minta
létrehozdsara.
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kamatkiilonbség i

t

™ kointegraltsagat feltételezik, a bootstrap adatgenerild
folyamat (data generating process) a kovetkezé:"

=&,

As,
(18)

I I :
-ft( V= ¢0 + ¢1 ’ t(—I) + gz,t

Meg kell jegyezniink, hogy a monetaris modellt hasonld specifikdcioban
vizsgédlva Kilian [1999] a kointegracid feltevésének a bootstrap adatgenerdlod
folyamatba val6 beépitését javasolta. Ez azt jelentené, hogy a (18) modell
helyett a kovetkezd korlatozott VECM-et kellene haszndlnunk, amely a (5)-es
modell korlatozésa:

As, = £,

(19) - k ~
Aj, ® = S5+ Z(é&jAst—j + 57,,'Alr—(f) )+ & t(—li) +&,,
=

Ugyanakkor mi azt talaltuk, hogy a hosszu kamatkiilonbség gyengén exogén, €s
a hibakorrekcids egyiitthat6janak pontbecslése szamos arfolyamra még pozitiv
is,'* még ha nem is szignifikdnsan. Mindezt a 2. tibl4zat is vildgosan mutatja. A
pozitiv pontbecslés azonban 1igy is szétrobbané folyamathoz vezet.
Kovetkezésképp a (19) modell nem hasznélhaté a mi esetiinkben. Kilian [1999]
viszont azt is megmutatta, hogy a (18) és (19) modellek aszimptotikusan
ekvivalensek.

A (7), (8), és (9) modellek esetében a bootstrap adatgenerdlé folyamatok ezen
modellek korlatozott véltozatai, ahol az els6 egyenletben a véletlen bolyongast
feltételeziink az azonnali arfolyamra.

Az (6) egyenletben leirt becsiilt autoregressziv folyamatra, valamint az eltolasi
paramétert tartalmazd véletlen bolyongdsra a bootstrap adatgenerdld folyamat a
véletlen bolyongas.

4. Mintaidoszakok és adatforrasok

Mintank azonnali és 1, 3, 6 és 12 hoénap, illetve 3, 5 és 10 éves lejaratd hataridos
arfolyamokat tartalmaz. A hatdrid0s arfolyamokat a megfelel0 futamidéhoz
tartoz6 kamatok/hozamok, valamint az (2) egyenletbe foglalt azonossag alapjan

3 Hogy van-e eltoldsi paraméter a véletlen bolyongéds modelljében, az kizarélag a jel5lés
kérdése: ha nincs kiilon eltoldsi paraméter, akkor a maradéktagok dtlaga nem lesz zérus.

4 Mivel a hosszi lejarati kamatok (hozamok) kiilonbsége pozitiv egyiitthatéval szerepel (1)
egyenletben leirt kointegrdlé vektorban, ezért negativ paraméter(i hibakorrekcios tagot
varnank.
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szamitottuk. A sziikséges alapadatokat (azonnali arfolyamok, pénzpiaci kamatok
€s kotvényhozamok) az érintett orszagok jegybankjainak a honlapjardl toltottiik
le.

Darvas és Schepp [2007] munkdjdban a német marka' esetében 1979-t51 2006-
1g tarté havi zard adatokat Olel fel az amerikai dollarral szemben, amelybdl az
1990-2006-0s iddszakot hasznéljuk az elOrejelzések vizsgélatira, mig a jelen
tanulminyban a cseh korona, lengyel zloty €s a magyar forint euroval szemben
arfolyamat vizsgaljuk 1999-2007. marcius kozott a 2002-2007. marcius
id6szakot haszndlva az elérejelzések értékelésére. '

Az elorejelzéseket un. rekurziv becslési eljarast alkalmazva vizsgéljuk. Ez a
marka esetében példaul azt jelenti, hogy az 1979-1989 mintan készitettiik el az
elsd becslést, amely alapjdn mintan kiviili — 1 hoénaptol 5 évig terjedd —
elOrejelzéseket készitettiink az 1990M1-1994M12 idoszakra. A kovetkezo
1épésben az 1979M1-1990M1 iddszakra becsiiltiik a modelleket, majd mintan
kiviili elorejelzéseket adtunk az 1990M2-1995M1 idOszakra, és igy tovabb. Az
eljaras tehat azt szimuldlja, hogy az eldrejelzés készités idOpontjaban
rendelkezésre 4116 informdacidk alapjan milyen eldretekintd elorejelzéseket
készithettiink volna.

A kelet-kozép eurOpai arfolyamokra valo alkalmazéas természetesen azzal a
hatrannyal jar, hogy a mintaidoszakok jelentOsen lerdvidiilnek: a becsléseket
1999-161 kezdtiik, a mintan kiviili el0rejelzések ért€kelését pedig a 2002. januér
— 2007. marcius id0szakra végeztik el. A rovidebb mintaid0szak miatt az
elorejelzéseket 1 honaptol csak 2 évig terjedd horizontokon mutatjuk be.

Fel kell hivnunk a figyelme arra, hogy minél hosszabb tavra jelziink eldre, annél
kevesebb fiiggetlen elOrejelzésiink van. Példaul mind a DEM/USD éarfolyamnél
hasznalt 5 éves eldrejelzési horizonton, mind pedig a KKE devizdknal hasznélt 2
éves elorejelzési horizonzon nem egész 4 egymastdl teljesen fiiggetlen (nem
atfedo) elOrejelzési iddszakunk van csak.

!5 A német mérka esetében 1999-t61 a rogzitett eur6-konverzids ardny (IEUR=1,95583DEM)
alapjan szamoltuk ki az aktudlis dollararfolyamokat (DEM/USD).

' Magyarorszdgon 2001 méjusaban drfolyamrendszer-véltds tortént: a korabbi sziik, £2.25
szazalékos arfolyamsavot £15 szdzalékra szélesitették, amely strukturdlis valtozast okozhatott
a modell paramétereiben is. Nem akartuk azonban az amugy is viszonylag rovid mintankat
tovabb roviditeni, és mint latni fogjuk, a magyar forintra vonatkozé eredmények lettek a
leginkabb kedvezdek a harom kelet-kozép eurdpai deviza koziil a potencidlis strukturalis torés
ellenére. Hangsilyozzuk, hogy maga az eldrejelzés 2002 janudrjaban, azaz a torés utan
kezdddik, valamint hogy Darvas és Schepp [2007] a fejlett ipari orszagokat vizsgalva azon
devizdknal is szignifikdns eldrejelzd er6t mutatott be, amely orszdgokban arfolyamrendszer
valtozas tortént az ott vizsgalt mintaperiédusban, 1979-2006 kozott, nevezetesen Ausztrélia,
Uj-Zéland, Norvégia, és Svédorszdg esetén is.

13



5. Empirikus eredmények

5.1. Altalanos tendenciak

Az 1. &bra az azonnali, az egy éves hataridds, valamint a tiz éves hataridOs
arfolyamokat mutatja. A német markanak a dollarhoz viszonyitott arfolyamainal
vildgosan latszik, hogy a 10 éves hataridos arfolyam joval kisebb kilengéseket
mutat, mint az azonnali, kiilonosen a 80-as évek jelent0s dolldrer6sodése
alkalmaval.

A harom kelet-kozép eurdpai deviza eurd-arfolyamai reldcionként markansan
eltérd tendencidk folytdn nagyon eltérd képet mutatnak.

A cseh korona tendencidzus, €s tobbé-kevésbé egyenletes nomindlis
felértékel0désen ment keresztiil a vizsgdlt idoszakban, €s ezzel parhuzamosan az
eurd-zondhoz mért kamatfeldra is nagymértékben és tendenciézusan csokkent,
sOt a legfrissebb adatokndl mar mind az egy éves, mind a tiz éves kamatlab
alulmulja az eur6-zona értékeit, amelyet az dbrdban a hataridds arfolyamok és az
azonnali arfolyam kiilonbségének tanulmanyozasakor olvashatunk le.

A forint esetében trendszerli arfolyamvéltozdst nem tapasztalhatunk, mikdzben
az azonnali és hatdridOs arfolyamok valtozékonysaga a négy relacid koziil itt a
legjelentdsebb. A 10 éves hatdridds arfolyam az id6szak nagyobbik részében a
hivatalos arfolyamsdvon kiviil helyezkedett el, ami arra is utalhat, hogy az elvart
devizakockédzati prémium magas. A 2001-es monetaris politikai véaltozdsokat
kovetben — az akkori gyors felértékelddési fazison kivil — sem tartds
felértékelodési, sem leértékelodési tendencia nem érzékelhetd. Az azonnali
arfolyam ugyanakkor sokszor visszatért a 250 HUF/EUR  korili
arfolyamszinthez. A 10 éves hataridOs arfolyam az azonnali arfolyamnal joval
jelentdsebb valtozékonysagot mutat, kdoszonhetden a 10 éves forint kamatok
valtozékonysaganak. A nagysigrendeket jol érzékelteti, hogy példaul a 2006
nyari/0szi arfolyamgyengiilés/kamatemelkedéskor a tiz éves hataridds arfolyam
400 forint folé emelkedett, viszont mintaperiédusunk végére, 2007. marciusira
320 forint ala csokkent, azaz kozel 21 szazal€ékos valtozason ment keresztiil
viszonylag rovid 1d0 alatt.

A zloty esetében egyfajta koztes képet kapunk: egyértelmii felértékelodési
tendencia inkabb csak a hosszu futamide;jii hataridds arfolyamban fedezheto fel a
hosszu futamidejli kamatok konvergencidjaval Osszhangban. Az azonnali
arfolyam hosszabb idOhorizonti hulldmokat végzett, 2-3 €ves idOszakokon at
lényegében egyirdnyl mozgasokat mutatott. Kamat-konvergencia az egy éves
kamatok tekintetében — Csehorszaghoz hasonléan, de Magyarorszagtol eltérden
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— itt 1s megvaldsult, amely az dbran az azonnali és az egy éves hataridos
arfolyam konvergencidjaban tiikr6zddik.

5.2. Egységgyok és stacionaritasi tesztek

Az 1. tablazat mutatja 8 egységgyok és egy stacionaritdsi teszt eredményeit,
melyek markdns eltéréseket mutatnak a 4 bemutatott reldciéban.'” A
marka/dollar relacidban érvényesiil az a — Darvas és Schepp [2006] altal tobb
vezetd deviza keresztarfolyamaira dokumentélt — tendencia, hogy az azonnali,
illetve a rovid lejarati hataridos arfolyamokra nem lehet elvetni az egységgyok
1étezését, illetve el kell vetni a stacionaritist, addig a hosszd lejarata —
esetiinkben 10 éves — hatarid0s arfolyamra épp a forditottja érvényes: el kell
vetniink az egységgyok I1étezését, €s nem vethetjiik el a stacionaritasi
nullhipotézist.

A kelet-kozép-eurdpai devizdkra az egységgyok tesztek €s a stacionaritisi teszt
eredményei vegyes, de az el6z0 szakaszban leirtakkal 0sszhangban 1€v6 képet
mutatnak (lasd ismét az 1. tablazatot). A cseh korona €s a lengyel zloty esetében
a tesztek egyiittes eredménye alapjan arra a kovetkeztetésre juthatunk, hogy
mind az azonnali arfolyam, mind pedig a kiilonféle lejaratd hataridos
arfolyamok elsérendii integraltak.'® A forint esetében ugyanakkor azt a taldn
sokakat meglepd, és a DEM/USD relacioval homlokegyenest ellenkezo
eredményt kapjuk a tesztek széles skéldjan, hogy az azonnali drfolyam és a rovid
lejaratu hatdridds arfolyamok stacionerek, mikdzben a hosszu lejarata hataridOs
arfolyamok esetében vélhetoen egységgyok-folyamtokkal van dolgunk.

17 Az irodalomban leggyakrabban a Dickey és Fuller (1979), valamint a Phillips és Perron
(1988) altal javasolt egységgyok teszteket haszndljak, azonban szdmos tanulmény kimutatta,
hogy ezen teszteknek sok esetben kedvezdtlen a méret, illetve az erd tulajdonsaguk, ezért hat
masik egységgyok tesztet is haszndlunk, amelyek kedvezdtt tulajdonsdgokkal rendelkeznek.
Elliott és szerzotdrsai (1996) egy tesztstatisztika csalddot javasoltak, amelyek invaridnsak a
trend paraméterére, €s kiilon ki is emeltek két tesztet, amelyeket DF-GLS-sel és FPO-val
jeloliink. Ng és Perron (2001) tovabbfejlesztették Elliott és szerzotdrsai (1996) munkajat, és
négy kordbbi teszt modositdsat javasoltdk, amelyeket a tdbldzatban NP kezddbetlivel jeloliink.
Végezetiil a nyolc egységgyok teszt mellett a Kwiatkowski és szerzotdrsai (1992) altal javasolt
tesztet is hasznéltuk, amelynek a nullhipotézise a stacionaritds és az alternativ hipotézise az
egységgyok.

'8 A cseh korona esetében az ADF-teszt szerint a 10 éves hatéridés arfolyam esetében 10%-on
mar el lehetne vetni az egységgyok létezését, a zloty esetében pedig a DFGLS és a KPSS teszt
is gyengén utal az azonnali, ill. rovid lejaratd hataridds arfolyam stacionaritasara. Ezeket az
eredményeket azonban a tobbi teszt eredményeinek tiikrében inkdbb a tesztek kozismerten
rossz kismintds tulajdonsdgaibdl eredd ,,véletlenként” értékelhetjiik, értékelésiinkben — itt és
mindvégig — inkdbb az ltalanosithaté tendencidk megragadasara toreksziink.
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Pro forma nem lenne szabad hibakorrekciés modelleket alkalmaznunk a 3 kelet-
kozép eurdpai deviza esetében. Azonban tekintettel a vizsgalt iddszakok
rovidségére a tesztek eredményeit nem tekinthetjik a végsd szonak az
alapsokasdgi tulajdonsagok tekintetében. Darvas és Schepp [2007] eredményei
is az elorejelzési vizsgélatok elvégzésre bdtoritanak minket. Ok ugyanis
megmutattdk, hogy még azokban a reldcidkban (pl. JPY/USD) is a véletlen
bolyongdsndl szignifikdnsan jobb eldrejelzések adhaték az 1-5 éves
horizontokon, ahol az egységgyok-tesztek eredményei a hosszu futamidejii
hataridos arfolyamok integréaltsagéara utaltak. Tovabbi érviink lehet, hogy a rovid
mintaiddszak ellenére jelentOs strukturdlis valtozisokkal is szamot kell vetniink,
példaul a forint esetében.

5.3. Az egyperiodusu regressziok

Noha elsdsorban a mintin kiviili elOrejelzésekre kivanunk koncentrdlni, mégis
fontos, hogy a (3) egyenletben megadott egyperidodusu, egyszerl hibakorrekcios
elorejelzések regresszids statisztikdit is szemiigyre vegyiikk. Berkowitz és
Giorgianni [2001] megmutattdk, hogy amennyiben az egyperiddusu eldrejelzés
linedris egyiitthatdja nulla, akkor a hosszu horizontu regressziok paramétereinek
i1s nulldnak kell lennie, vagyis ezek a regressziok alkalmatlanok hosszi tavua
elOrejelzés készitésére. Ennek hdtterében az all, hogy a legkisebb négyzetek
modszerével torténo becslés felfelé torzitott, €s a r-statisztika sem #-eloszlasu. Az
egyperiddusu elorejelzés eredményeit ezért perdontd jelentoségilinek kell
tekintentink.

Mivel az (1) egyenletbol szarmaztatott kointegracios kapcsolatb6l még
onmagaban nem tudhatjuk, hogy a vektor mely elemei jelezhetok el6 a
segitségével, ezért mindkét lehetséges hibakorrekcids specifikiciot megnézziik.
Elobb az adott lejarathoz tartoz6 kamatkiilonbs€g, majd az arfolyamvaltozas
egyperidodusu elOrejelzéseit nézziikk meg relacionként. Az eredményeket a 2.
tablazat.

Eredményeink bemutatisit a DEM/USD relacioval kezdjik, ahol a
kamatkiilonbség kovetkezO periddusbeli véltozdsdra adodd egyperiddusu
hibakorrekcids egyiitthatok nem kiilonboznek szignifikdnsan nulldtdl egyetlen
lejaratra sem, sOt a pontbecslések pozitivak, ami az arra utal, hogy a
kamatkiilonbség gyengén exogén. A (2) egyenletben leirt, az azonnali arfolyam
valtozasara vonatkozo hibakorrekcios modelliink esetében viszont az
egyperidodusu elOrejelzés linearis egyiitthat6ja szignifikdnsan negativ, ha hosszu
lejaratu hataridos arfolyamokat alkalmazunk magyardaz6 valtozénak (lasd a 2.
tdblazat masodik-negyedik tombjeit!). Ezzel szemben rovid lejarata hataridos
arfolyamokat alkalmazva az egyiitthat6 nem kiilonbozik szignifikdnsan nullatodl,
abszolut értéke kisebb, €és az egész regresszid magyardzdereje is alacsonyabb.
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Ezt példdzza a 2. tiblazat elsé tombjében a 3 hénapos hatdridés drfolyam esete.'”
Az azonnali drfolyam ezek szerint nem gyengén exogén a DEM/USD rel4cidban
a hataridos devizaarfolyamban foglalt kointegral6 vektorra vonatkozdan.

A harom KKE-deviza esetében ettol markansan kiilonbozo, de korantsem
homogén eredmények adodnak. A hosszabb (5 és 10 éves) hataridos
arfolyamokbdl kiindulé modellek esetében a kamatkiilonbségre szignifikdnsan
negativ egyiitthatd adodik a korona és a forint esetében. Ezek szerint e két
reldcioban lehet0ség nyilna a hosszi hozamok kiillonbségének elOrejelzésére.
Minket azonban természetesen az arfolyam eldre jelezhetdsége érdekel jobban.
Ebben a tekintetben az egyperidodusu regressziok a harom KKE-relacioban csak
a forint, és kisebb mértékben a zloty esetében jogositanak minket reményekre. A
forint esetében valamennyi lejdratra szignifikdnsan negativ hibakorrekcios
egyiitthatok addédnak, &m a magyardzoerd a rovid lejaratok esetében még
nagyobb is, mint a hosszuakndl. Ez az egységgyOk-tesztek eredményével
osszhangban, a DEM/USD relédcidban tapasztaltakkal ellentétben all. A zloty
esetében a hosszabb lejaratokon szintén szignifikdnsan negativ egyiitthat6t
lathatunk, ami fenntartja az eldrejelzés lehetdségével kapcsolatos reményeinket.
A korondnal azonban az egyiitthatok sehol sem kiillonboznek szignifikdnsan
nullatol, igaz a pontbecslések — a modellel Osszhangban — minden esetben
negativak.

5.4. Mintan Kkiviili elorejelzések

Mintan kiviili elorejelzési eredményeinket a 3. tdblazat paneljei tartalmazzak. A
3. tabla az irodalomban leggyakrabban alkalmazott modszert kovetve az egyes
modellek atlagos négyzetes eldrejelzési hibainak négyzetgyokét (RMSPE: root
mean squared prediction error) mutatja a véletlen bolyongéashoz viszonyitva, a
német marka esetén az 1 honapostdl 5 évesig terjedd, mig a harom kelet-kozép
europai devizandl az 1 honapostol 2 évesig terjedo eldrejelzési horizontokra. Az
eredményeket relacionként részletezve értékeljiik:

A madrka/dolldr drfolyam esetében az 1 éves, vagy azt meghalad6 horizontok
esetében a hosszu lejarati hatdridos 4arfolyamok stacionaritasidt vélelmezo
modelljeink minden esetben a véletlen bolyongdsnal alacsonyabb RMSE értéket
adnak a mintaiddszakra. A pontbecslések az 5-40% kozti javulés tartomanydban
szorodnak, de tipikusnak a 20-30% tekinthetd. A bootstrap-teszt szerint az
eredmények 3 kivételtdl eltekintve statisztikailag is szignifikdnsak. A
mindosszesen 45 vizsgdlt véltozatbdl (9 modell, 5 horizont) 25 esetben az 5%-
os, tovabbi 8 esetben az 1%-os szinten is szignifikans javulast realizalhattunk.

¥ A Darvas és Schepp [2007] altal vizsgalt 9 reldcidban ugyanezek altaldnos tendenciaként is
kimutathatdk.
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Ez kiilonosen figyelemre méltd, ha tekintetbe vessziik, hogy a vizsgilt 7
alternativ modell az 0sszesen 35 esetbdl minddssze 7 esetben tudott a véletlen
bolyongdsndl jobb pontbecslést adni, €s csupin egyetlen esetben volt 10%-on
szignifikdns a javulas. A pozitiv eredmények kizdrolag két alternativ modell, a
becsiilt AR €s a szintekre felirt VAR esetében adodtak, a rovid lejarata hataridos
arfolyamok elsdfoku integraltsagan alapuld, és egy kordbbi (rovidebb) iddszakra
sz€p eredményt realizald Clarida/Taylor-tipusi modellek esetében ugyanakkor
egyetlen egyszer sem. Még a pozitiv esetekben is egyértelmiien megallapithato
azonban, hogy a mi modelljeink ugyanazon horizontra a véletlen bolyongashoz
képest sokkal jelentésebb mért€kti €s joval szignifikdnsabb javuldst tudtak
felmutatni. A 3.a dbra, amely egyiitt mutatja az elérejelzések™, valamint az
azonnali és a hatdridds arfolyam alakuldsat, két tovabbi tulajdonsdgdra mutat ra
a hibakorrekciés modelljeinknek: egyrészt az elore jelzett véltozasi irdny az
azonnali arfolyam mozgésirdnydnak valtozatlansdga mellett is moddosul,
masrészt a nagyobb forduldpontokat a modellek j6l — bar néha kissé kordn —
jelzik eldre.

Fontos kiemelni tovabba, hogy a hosszu lejaratd hataridds arfolyamok
stacionaritdsat vélelmez0 modelljeink esetében kapott kedvezd eredményeink
robusztusak a konkrét modellspecifikacid tekintetében. A (3’) egyenletben
megadott legegyszerlibb, és egyébként kedvezdtlen statisztikai tulajdonsagokkal
rendelkez6 hibakorrekciés modell eldrejelzési képességei igen hasonldak a
dinamikus iteracion alapulé modellekéhez. Mi azonban nem is torekedtiink a
,legjobb” modell meghatarozasara, célunk a modellek eldrejelzési képességeivel
kapcsolatos altaldnos tendencidk feltardsa volt. Hasonloképp nem torekedtiink az
,optimdlis” elOrejelzési horizont kivalasztdsiara sem. Eredményeinkbdl ezzel
egyiitt kitlinik, hogy a méarka/dollér reldcidban ez nagyjabol 3-4 év koriil lehet.

Bar az éven beliilli horizontok 27 esetébdl is 19-szer adtak a véletlen
bolyongasndl jobb pontbecslést modelljeink, ezek koziil csupdn 7 bizonyult
szignifikdnsnak, €és a javulds mértéke sem kiilonosebben jelent0s. Az alternativ
modellek esetében ugyanakkor a 21-bdl mindGssze egyetlen esetben kaptunk
kedvezd pontbecslést, igaz az szignifikdnsnak is bizonyult.*’

Arra az eredményre is szeretnénk felhivni a figyelmet, hogy a hataridOs
arfolyam eldrejelzd képessége a véletlen bolyongédshoz viszonyitva a 3 éves
horizontig folyamatosan romlik, azonban ez a tendencia a még hosszabb (4 és 5

* Egy kivalasztott, hosszi futamidejii hatarids arfolyamot tartalmazé modell mellett az
egyszeri AR(1) modell eldrejelzéseit is bemutatjuk, mivel modelljeink a hatdridds arfolyamra
is egy staciondrius autoregressziot feltételeznek; tovabbd a HUF/EUR reldciéban az azonnali
arfolyam is staciondriusnak bizonyult.

I tt is érvényes azonban, hogy modelljeink kozott az adott horizontra talalhatunk nala jobban
szereplot.
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éves) horizontok esetében megfordul. Eredményiink — a japéan jen kivételével — a
tovabbi hét devizara is érvényes volt (Darvas és Schepp [2007]). Mindez
egybevdg a fedezetlen kamatparitds hosszi horizontd érvényesiilésével
kapcsolatosan az utébbi idokben publikdlt eredményeknek (lasd példaul Chinn
és Meredith [2005], valamint Darvas, Rappai és Schepp [2006]).

A hirom KKE-relacio eldrejelzési eredményei — a kordbbiak tiikrében immér
nem meglepd moédon — jelentOs eltéréseket mutatnak.

A cseh korondra egyetlen modellre €s horizontra sem kapunk a véletlen
bolyongdasnél jobb eldrejelzést, sot helyesebb ugy fogalmaznunk, hogy sok
esetben sokkal rosszabb eldrejelzést kapunk (3.b. tdbla). Igaz az elobbi az 6sszes
megvizsgélt alternativ modellre is elmondhat6. A 3.b. dbra arra is rdmutat, hogy
a hibakorrekcidos modellek elorejelzései  1donként egészen irredlisnak
bizonyultak.

A forint esetében egészen mas kép bontakozik elénk a 3.c. tdblaban: az 1 éves,
vagy anndl rovidebb elorejelzési horizontokon a 36-bol (9 modell, 4 elorejelzési
horizont) 29 esetben kapunk a véletlen bolyongasnal jobb elorejelzést a
hibakorrekciés modellek alapjan, és a 29-b61 25 esetben a javulds szignifikans.”
A marginalis elorejelzési javulas mért€ke a 6 honapos €és az 1 éves horizontok
esetében a legjelentdsebb (5% €s 20% kozotti), mikdzben az eredmények inkabb
a rovidebb horizontokon tlinnek robusztusabbnak: a 3 hénapos horizontra pl.
mind a 9 modelliink szignifikdnsan jobb elorejelzést ad a véletlen bolyongasnal.
A rovidebb horizontok viszonylagos sikeressége ellentmond kordbban
bemutatott, és szintén kedvez0 eredményeket adé6 DEM/USD reldciéban
tapasztaltaknak, akdrcsak az a tény, hogy az alternativ modellek kozott ketto is
akad: a szintekre felirt VAR, illetve a becsiilt AR, amelyek minden lejaratra jobb
elorejelzést adnak a véletlen bolyongdsndl, és tobbnyire a hibakorrekcids
modelleknél is. E tény ugyanakkor Osszhangban all azzal a Kkorabbi
megfigyelésiinkkel, hogy a forint/eurd azonnali arfolyam stacionernek tiinik. A
2. 4bra a bootsrap-eloszlasokat €s az egyik legjobban szerepld hibakorrekcids
modell fajlagos eldrejelzd képességét mutatja a HUF/EUR relacioban, mig a 3.c.
abra az egyes idOpontokban érvényes azonnali €s hataridos arfolyamokat, illetve
elorejelzéseket. Bar az eldrejelzések néha nagyon melléfognak, az egyértelmiien
kijelenthetd, hogy a véletlen bolyongédsndl biztosabb tdmpontot adnak az
arfolyamvaltozas elOrejelzésében, nem is beszélve a hasonlé célra teljesen
hasznélhatatlannak tlind hatdridos arfolyamokrdl. Az egyszerii AR(1) modell

2 Kj kell emelniink, hogy a VECM S-I3Y esetében az 1 honapos horizonton tigy kapunk a
véletlen bolyongésndl szignifikdnsabb jobb eldrejelzést, hogy a pontbecslés 100% feletti. A
jelenségre mar Clark és West [2006] is rdmutatott, valamint Darvas és Schepp [2007] — fdleg
a rovidebb horizontok esetében — szinte minden vizsgalt deviza-relaciéban dokumentalt.
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ugyanakkor — az azonnali arfolyamra vonatkoz$ stacionaritdsi eredménnyel
osszhangban — hosszabb elOrejelzési horizontokon kiilondsen jonak tlinik.

A zloty esetében az eredmények — Ujfent — valahol a korondra kapott teljesen
kedvezotlen, €s a forintra kapott viszonylag kedvezd eredmények kozott
helyezkednek el. A pontbecslések a 45 modell/horizont kombindciobdl 14-szer
kedvezObbek a véletlen bolyongasénal, azonban egyetlen hibakorrekcidés modell
sem képes semelyik horizonton szignifikdnsan jobb eldrejelzést adni anndl. Igaz,
hasonlé mondhat6é el az Osszes vizsgalt alternativ modellrdl is. A modellek
elorejelz0 képessége az egyes iddszakok tekintet€ben is erdsen eltér. A 3.d.
abraban példaul azt latjuk, hogy mikozben 2001 és 2004 kozepe kozott jol
jelezte elore a modell a zloty gyengiilését, addig az azoéta eltelt idoszakban ismét
— az 1dokozben jelentdsen erdsodott — zloty gyengiilését josolta, holott
valosagban hasonl6é nem kovetkezett be. Az alternativ AR(1) modell ugyanakkor
épp ezzel ellentétes predikcidkat adott, €s bizonyult ezzel haszontalannak, ill.
hasznosnak.

6. Zaro kovetkeztetések

[rasunkban azt vizsgaltuk, hogy a hosszi lejarati hatdridés 4rfolyamok
stacionaritdsat feltételezo hibakorrekciés modellek, amelyek Darvas és Schepp
[2007] tanulmanydban a vildg devizapiaci forgalmanak mintegy 75%-at kitevd
fejlett ipari orszagokra alkalmazva kitind mintdn kiviili el6rejelz6 erdvel
rendelkeztek, hogyan képesek harom kelet-k6z€p eurdpai orszag (cseh, magyar,
lengyel) devizaarfolyamat elOrejelezni. A harom kelet-kozép eurdpai deviza
esetében kapott egyértelmiien gyengébb és nehezebben 4ltalanosithato
eredmények értelmezésére harom intuitiv timpontot tudunk adni.

El6szor is a vizsgélatokra felhaszndlhatod iddszak rendkiviil rovid, alig tobb mint
8 évet Olel fel, ezért redlis a vesz€élye annak, hogy késObb dtmenetinek bizonyuld
hatdsok is dontden befolydsoljak az empirikus eredményeket. Réadasul
mindhdrom vizsgalt orszag elObb-utébb az eurd-zéna tagjavd fog vélni, még
akkor is, ha épp ez a harom orszig nem rendelkezik jelenleg hivatalos
céldatummal az eurd bevezetését illetben az EU-hoz 2004-ben csatlakozott 10
tagéllam koziil. A hosszabb tavon anticipalt eur6-zona csatlakozds azonban még
ugy is érdemi hatdssal lehet az azonnali arfolyamra, hogy a majdani konverzids
rata mellett a belépés idOpontjat is folyamatosan ujra kell becsiilnie a piaci
szereploknek. A 2004 decembere és 2006 augusztusa kozti idoszakot vizsgalva
Naszodi [2006] éppen e harom reldciora mutatta meg, hogy e hatds a tobb
dimenzidban is fellépO bizonytalansag ellenére stabilizalo lehet.
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Masodrészt utalnunk kell Balassa-Samuelson hatdsra, mely értelmezési
lehetOséget kindl arra a tényre, hogy mindhdrom pénz (a zloty, a korona és a
forint 1s) jelent0s realfelértékelddésen ment keresztil az elmult masfél
évtizedben.”> A mintdnkban szereplé 1999-2007 id8szakban ez a
realfelértékelodés a forint esetében dontden az eurd-zoéndhoz mérten nagyobb
inflacids ratan, mig a korona esetében foleg a nominélis arfolyam erdsodésén
keresztiill ment végbe. A zloty mindkét tekintetben nagyjabol kozéputon
helyezkedik el a két masik pénznem kozott. Mindez az idosori tulajdonsagokkal,
ill. az elOrejelzési eredményekkel egybevagd torésvonalakat rajzol a harom
pénznem tulajdonsédgai kozé.

A harmadik tampontot a devizakockdzati prémium, ill. a hat4ridOs
kamatprémiumok orszdgok kozti kiilonbségének 1étezése adhatja. Bar
szarmaztatasuk logikailag markansan elkiiloniil, mégis gyakorlatilag ugyanazt a
tényezOt ragadjadk meg, nevezetesen az adott lejaratra sz6l6 hataridos
devizadrfolyam, és ugyanarra a lejaratra elozetesen vart drfolyam eltérését. A
devizakockédzati prémium értelmezésére az azonos lejarati bel- és kiilfoldi
kotvények nem tokéletes helyettesitd volta ad lehetoséget. A hataridos
kamatprémium eltérései pedig hosszabb lekotéssel jaré nagyobb (pl. likviditési)
kockéazatok nemzetkdzi kiilonbségeit lehetnek hivatottak kompenzalni.
Minthogy esetiinkben a benchmark az eurd-zona, igy mindkét értelmezési
lehetdség egybevig a jozan intuicioval. Barmely prémiumértelmezés legyen is
szimpatikusabb, azt explicite modellezni csakis sztochasztikus valtozdként lehet.
Mikd6zben azonban az iddben valtozo devizakockazati prémium modellezésének
immar komoly tradiciéja van,”* addig a mi megkozelitésiinkhdz sokkal inkdbb
illeszkedd hataridos kamatprémium esetében csak a legutdbbi idokben keriiltek
kidolgozésra hasonl6 technikdk, melyeket Rudebusch és tdrsai [2006] mutatnak
be és alkalmaznak amerikai adatokra. Mivel mi modelljeinkben a hatdridds és a
vart arfolyam egybeesé€sét vélelmeztiik, igy joggal bizhatunk abban, hogy a
kutatds egy késobbi fazisdban immar e technikédkat felhasznalva, tehat a
hataridés kamatprémiumok nemzetkozi eltéréseit explicite modellezve a
mostaninal kedvezobb, és altalanos kovetkeztetések levonasara alkalmasabb
eredményeket kaphatunk a vizsgdlt hiarom kelet-k6zép eurdpai orszag
vonatkozasaban is.

> A vonatkoz6 elméleti és empirikus irodalom széles korti osszefoglaldsat adja Egert és tdrsai [2006].
* Részletes attekintést ad a devizakockdzati prémium irodalmérél Engel [1996].
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1. tablazat: egységgyok és stacionaritasi tesztek az azonnali arfolyam és
kiilonb6z6 lejarati hataridés arfolyamok logaritmusaira

| s | m | 3m | em | 1m | 3y | sy | 10y
DEM_USD
ADF 25| 25| aos| a27] asi| 49| 77| 263
PP a4 a3 aw| aar] a2 aer] 84| 257
DFGLS 026 | -127] 28| 31| 35| 11| c176% | 244
ERS 6.60 6.56 6.48 6.30 6.08 502 396¢ | 224w
NP MZa 375 377|  381|  394|  408| 495|655 | -11.84%
NP MZt 26| <126 127 3] o135 05| 75| 24w
NP MSB 0.34 0.33 0.33 0.33 0.33 030 | 027%] 02
NP MPT 6.61 6.58 6.51 6.33 6.11 503 | 396+ | 220w
KPSS 0.60% | 0.68% | 0.66% | 0.64%F | 067 | 048 0.33 0.09
CZK_EUR
ADF 0.78 08| 08| 08| -1o0| -152] 188 -2.50%
PP 075|077 08| -087] 09| 51| -184| 243
DFGLS 0.72 0.76 0.81 0.89 1.00 1.04 0.98 0.90
ERS 68.15| 71.04| 7674 8489 9984| 12522 13971 17562
NP MZa 1.00 1.02 1.06 111 1.16 11 1.01 0.86
NP MZt 0.83 0.87 0.93 1.02 115 121 1.17 111
NP MSB 0.83 0.85 0.88 0.92 0.99 11 1.16 1.29
NPMPT | 5072| s262] se36| e162| 7100 8442 |  9135] 108.15
KPSS | LIS%s | LIg%ss | LIgwess | L10%ss | 10%ss | LIeWst | L14ssx | ] 1o
HUF_EUR
ADF 2826 | 2816 | 279¢ |  276¢ | 2726 | 265¢|  256| -271%
PP 282% | 281%| 279 | 276%| 283 | 269%| -260%| 270
DFGLS | -2.67%% | 274w | 2g1wes | o70m | 230w | 163 15| 1S3
ERS 205 | 192w | 184 | 201e | 320w 6.20 7.01 7.14
NPMZa | -12.49% | 1304 | c13.9%0 | 13450 | cl067 | 599¢ | 2| 507
NPMZt | -249%% | -255%% | 260+ | 253 | 2194 | 156  -144|  -146
NPMSB | 0204 | 0.09% | 019+ | 019% | o021 | 026" 0.28 0.29
NPMPT | 198+ | 191%F | 1.88% | 206 | 276+ 4.63 5.19 5.16
KPSS 0.12 0.12 0.14 0.18 0.27 0.33 0.29 0.25
PLN_EUR
ADF a0 | am | o] 57| 20| 28] 147
PP 185 <186 |  -187]  -185|  -175|  -143]  -130] 142
DFGLS | -1.64* | -163*| -160| -152| -132| -064| 057| -0.80
ERS 4.74 481 5.02 5.52 668 | 1378| 1488 ]  11.90
NP MZa s42 | 543 36| 505|423 s 32| 235
NP MZt 160 | -159|  -156|  -148]  -129]  061| 053]  -086
NP MSB 0.30 0.29 0.29 0.29 0.30 0.39 0.40 0.36
NP MPT 4.65 4.67 4.79 5.14 604 | 11.19]  11.96 9.1
KPSS 0.16 0.15 0.14 0.16 029 | 0.70%% | 0.83%% | 0767
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Megjegyzések: DEM/USD reldciéban a mintaid0szak 1979 janudrjatdl 2006 decemberéig,
CZK/EUR, HUF/EUR és PLN/EUR reldcidkban pedig 1999 janudrjatél 2007 marciusdig tart.
ADF: kiterjesztett Dickey-Fuller [1979] teszt; PP: Phillips-Perron [1988] teszt; ERS DF: DF
teszt GLS trendszlréssel Elliott-Rothenberg-Stock [1996]; ERS FPO: Elliott-Rothenberg-Stock
(1996) pont optimalis tesztje, NP MZa & MZt & MSB & MPT: Ng-Perron [2001] 4 tesztje;
KPSS: Kwiatkowski-Phillips-Schmidt-Shin [1992] tesztje. A nullhipotézis minden esetben az
egységgyok 1étezése, kivéve a KPSS tesztet, ahol a nullhipotézis a stacionaritds. Az 1%, 5%, és
10% kritikus értékek a kovetkezdk: ADF és PP: -3.45, -2.87, -2.57. DF-GLS: -2.57, —-1.94, -
1.62. ERS FPO: 1.96, 3.23, 4.42. NP MZa -13.8, -8.1, -5.7. NP MZt: -2.58, -1.98, -1.62. NP
MSB: 0.174, 0.233, 0.275. NP MPT: 1.78, 3.17, 4.45. KPSS: 0.74, 0.46, 0.35. *%* *% &g * g
nullhipotézis elutasitdsat jelzik az 1%, 5%, és 10% szignifikancia szinten.
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2. tablazat: Az egy periodusnyi kamatkiilonbség valtozasanak, illetve az
arfolyam valtozasnak regresszios statisztikai kiilonb6z6 lejarata hataridés
arfolyamok el6z6 szintjére

AT =8 +68 [P +e, As, =68,+6, £ +¢,
A hataridés
arfolyam DEM/USD | CZK/EUR HUF/EUR PLN/EUR | DEM/MUSD | CZK/EUR | HUF/EUR | PLN/EUR
lejarata
1-hénap 41 0.0032 -0.0036 0.0348 0.0249 -0.0115 -0.0125 -0.1572 -0.0631
t 1.33 -1.54 1.70 4.26 -1.28 -0.78 -2.88 -1.77
R2 0.0053 0.0241 0.0293 0.1587 0.0049 0.0063 0.0798 0.0316
DW 1.82 1.64 1.96 2.05 1.87 2.12 1.78 1.61
N 335 98 98 98 335 98 98 98
3-8v &1 0.0020 -0.0045 -0.0186 0.0054 -0.0212 -0.0085 -0.0787 -0.0562
t 1.55 -1.98 -1.92 1.31 -2.10 -0.72 -2.73 -2.31
R2 0.0072 0.0393 0.0370 0.0180 0.0130 0.0054 0.0718 0.0537
DW 1.83 1.63 1.79 1.72 1.87 2.13 1.82 1.64
N 335 98 98 96 335 98 98 96
5-év 51 0.0015 -0.0040 -0.0139 0.0016 -0.0287 -0.0069 -0.0531 -0.0467
t 1.22 -2.27 -2.19 0.49 -2.60 -0.70 -2.31 -2.31
R2 0.0045 0.0509 0.0475 0.0026 0.0200 0.0051 0.0527 0.0538
DW 1.89 1.62 1.68 1.65 1.87 2.13 1.85 1.65
N 335 98 98 96 335 98 98 96
10-év &1 0.0002 -0.0031 -0.0092 -0.0008 -0.0450 -0.0040 -0.0399 -0.0364
t 0.17 -2.93 -2.53 -0.37 -3.59 -0.55 -2.22 -2.27
R2 0.0001 0.0823 0.0623 0.0016 0.0373 0.0032 0.0487 0.0563
DW 1.92 1.56 1.82 1.34 1.87 2.14 1.85 1.70
N 335 98 98 88 335 98 98 88

Megjegyzések: A becsiilt regressziok a tabldzat legfelsdbb sordban ldthat6ak, ahol ;™ jeloli az
évesitett kamatkiilonbséget; " jeloli a h-preiédusd hatdridés &rfolyamot; s, az azonnali

arfolyamot; £ a tablazat elsd oszlopdban keriill megadésra. t: OLS t-statisztika, R2: determinécids
egyiitthat; DW: Durbin-Watson, N: a megfigyelések szdma. A minta DEM/USD rel4ciéban
1979 janudrjatol 2006 decemberéig, a mésik harom relacioban 1999 janudrjatél 2007 marciusaig
tart6 havi adatokbdl 4ll.
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3.a. tablazat: Mintan Kkiviili elorejelzések értékelése DEM/USD relacioban

RMSPE alapon
1H 3H 6H 12H 24H 36H 48H 60H
Véletlen
bolyongéas 0.0285 | 0.0539 | 0.0748 | 0.1052 | 0.1543 | 0.1904 | 0.2183 | 0.2359
Véletlen bolyongas = 100
Véletlen
bolyongas 100.0 100.0 100.0 100.0 100.0 100.0 100.0 100.0
Hataridés 100.7 102.0 104.3 108.3 111.3 112.2 109.0 102.4
arfolyam (0.887) | (0.932) | (0.987) | (0.999) | (0.999) | (0.999) | (0.999) | (0.773)
Véletlen
bolyongas 100.2 100.7 101.4 102.8 105.1 107.9 110.7 113.9
eltolassal (0.484) | (0.508) | (0.513) | (0.511) | (0.477)| (0.496) | (0.486) | (0.503)
AR (becsiilt) 100.3 100.8 101.5 100.4 97.9 94.5 91.8 91.3
(0.359) | (0.334) | (0.348) | (0.252) | (0.220) | (0.193) | (0.190) | (0.222)
A rdvid lejaratu hataridés arfolyamok elsérendi integraltsagan alapulé modelle
VECM 105.6 111.3 117.3 125.9 128.4 132.7 135.9 146.5
(0.974) | (0.973) | (0.958) | (0.913) | (0.748) | (0.697) | (0.673) | (0.731)
VAR-differencia 99.6 101.1 101.9 102.8 105.2 107.9 110.6 1141
(0.025) | (0.453) | (0.575) | (0.502) | (0.466) | (0.469) | (0.480) | (0.500)
VAR-szintekre 104.2 107.6 109.3 108.1 95.7 86.4 86.1 103.3
(0.940) | (0.854) | (0.714) | (0.468) | (0.137) | (0.083) | (0.121) | (0.390)
A hosszu lejaratu hataridés arfolyamok stacionaritasan alapulé modellek
EQ F3Y 99.9 99.7 99.0 96.1 92.1 85.2 91.9 97.8
(0.154) | (0.147) | (0.118) | (0.089) | (0.095) | (0.085) | (0.157) | (0.211)
EQ F5Y 99.8 99.4 98.2 93.7 83.0 69.4 72.0 75.3
(0.090) | (0.095) | (0.076) | (0.049) | (0.027) | (0.016) | (0.038) | (0.070)
EQ F10Y 100.0 100.0 99.2 93.3 74.5 64.2 74.5 87.4
(0.163) | (0.152) | (0.108) | (0.035) | (0.004) | (0.004) | (0.034) | (0.140)
MOD S-F3Y 99.9 99.6 98.9 94.7 86.0 75.4 69.6 70.0
(0.165) | (0.150) | (0.140) | (0.084) | (0.046) | (0.022) | (0.026) | (0.050)
MOD S-F5Y 99.8 99.3 98.0 92.1 79.8 66.2 60.3 62.9
(0.113) | (0.114) | (0.096) | (0.047) | (0.016) | (0.007) | (0.007) | (0.024)
MOD S-F10Y 100.0 100.2 98.8 90.8 76.2 68.4 711 80.6
(0.177) | (0.207) | (0.110) | (0.026) | (0.001) | (0.003) | (0.021) | (0.097)
VECM S-13Y 99.6 100.5 100.7 95.0 86.0 75.2 69.7 70.3
(0.024) | (0.172) | (0.200) | (0.067) | (0.046) | (0.021) | (0.023) | (0.042)
VECM S-15Y 99.3 100.2 99.9 92.5 80.1 66.3 60.4 63.2
(0.013) | (0.159) | (0.170) | (0.043) | (0.017) | (0.009) | (0.010) | (0.016)
VECM S-110Y 99.9 100.5 99.7 90.8 75.8 66.7 69.0 78.7
(0.051) | (0.219) | (0.164) | (0.022) | (0.012) | (0.008) | (0.021) | (0.073)

Megjegyzések: A mintaidOszak 1979 januar és 2006 december kozti havi adatokat tartalmaz
DEM/USD reldciéban. Mintdn kiviili rekurziv eldrejelzésre felhaszndlt iddszak 1990-2006. A
tdblazat elso sora az eldrejelzési horizontot mutatja hénapokban. A 100-nél alacsonyabb értékek
a tablazatban azt jelzik, hogy a modell atlagos négyzetes hibdja (RMSE) kisebb, mint a véletlen
bolyongdsé. A zardjelben megadott p-értékek annak az egyoldali tesztnek a valosziniiségi értékeit
mutatjdk, ahol a nullhipotézis szerint az eldrejelzési pontossdg a véletlen bolyongdssal
megegyezd. A valdszinliségek meghatdrozdsahoz alkalmazott bootstrap eljaras részleteit a 3.
részben megadtuk. A hataridds arfolyamndl a Diebold/Mariano statisztikdk szerepelnek. A 10
szézalékon szignifikans értékeket vastagra szedve adjuk meg.
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3.b. tablazat: Mintan Kiviili elorejelzések értékelése CZK/EUR relacioban

RMSPE alapon
1H 3H 6H 12H 24H
Véletlen
bolyongéas 0.0141 0.0234 0.0337 0.0496 0.0834
Véletlen bolyongas = 100
Véletlen
bolyongéas 100.0 100.0 100.0 100.0 100.0
Hataridés 100.4 101.7 102.0 101.8 105.3
arfolyam (0.871) (0.926) (0.87) (0.838) (0.966)
Véletlen
bolyongas 100.1 100.7 104.2 113.9 111.5
eltolassal (0.653) (0.667) (0.766) (0.822) (0.704)
AR (becsdlt) 103.4 110.3 134.7 187.2 300.1
(0.828) (0.879) (0.990) (0.989) (0.983)
A rovid lejaratu hataridés arfolyamok elsérendii integraltsagan alapulé
modellek
VECM 104.6 105.5 112.2 128.0 134.0
() ) ) ) ()
VAR-
differenciakra 103.1 105.3 109.6 123.0 122.4
) ) ) ) ()
VAR-szintekre 107.0 116.3 143.8 213.0 382.0
(0.572) (0.754) (0.973) (0.996) (0.988)
A hosszu lejaratu hataridés arfolyamok stacionaritasan alapulé modellek
EQ F3Y 102.9 108.3 129.3 174.3 178.8
(0.796) (0.755) (0.890) (0.932) (0.845)
EQ F5Y 102.9 107.7 127.5 170.1 172.3
(0.786) (0.751) (0.867) (0.909) (0.808)
EQ F10Y 103.0 106.9 125.2 160.4 163.8
(0.819) (0.733) (0.883) (0.909) (0.822)
MOD S-F3Y 102.9 109.1 130.5 174.0 230.4
(0.772) (0.832) (0.940) (0.966) (0.929)
MOD S-F5Y 102.9 109.1 129.7 172.6 222.4
(0.756) (0.819) (0.943) (0.964) (0.920)
MOD S-F10Y 103.0 109.3 129.0 170.3 211.5
(0.802) (0.840) (0.943) (0.968) (0.918)
VECM S-I3Y 104 .1 108.6 125.2 154.9 183.9
(0.683) (0.783) (0.912) (0.927) (0.879)
VECM S-15Y 104.0 108.1 122.5 149.3 171.8
(0.679) (0.768) (0.878) (0.910) (0.843)
VECM S-110Y 103.6 107.4 119.6 143.0 159.1
(0.687) (0.770) (0.879) (0.896) (0.812)

Megjegyzések: A mintaiddszak 1999. janudr és 2007. marcius kozti havi adatokat tartalmaz
CZK/EUR reldcioban. Mintan kiviili rekurziv elorejelzésre felhasznélt iddszak 2002-2007.
A roviditések értelmezése megegyezik a 3.a tdblazat alattival.

* A bootstrap modell szétrobband volt ezért a p-értékeket nem tudtuk kiszamitani.
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3.c. tablazat: Mintan kiviili elorejelzések értékelése HUF/EUR relacioban

RMSPE alapon

1H 3H 6H 12H 24H
Véletlen
bolyongas 0.0207 0.0328 0.0457 0.0556 0.0510

Véletlen bolyongas = 100
Véletlen
bolyongés 100.0 100.0 100.0 100.0 100.0
Hataridés 104.9 114.5 123.3 134.8 212.3
arfolyam (0.962) (0.959) (0.954) (0.903) (0.991)
Véletlen
bolyongéas 100.7 102.3 104.5 108.2 118.4
eltoldssal (0.462) (0.494) (0.471) (0.447) (0.474)
AR (becsiilt) 97.9 94.0 87.3 78.9 68.1

(0.029) (0.035) (0.034) (0.039) (0.030)
A rovid lejaratu hataridés arfolyamok elsérendii integraltsagan alapulé

modellek
VECM 108.5 114.6 127.2 1421 216.8
") ") ) ) )
VAR-
differencidkra 104.6 107.2 104.9 112.1 132.5
(0.396) (0.705) (0.402) (0.535) (0.629)
VAR-szintekre 96.7 95.8 90.0 87.7 73.0

() () ) ) )

A hosszu lejaratu hataridés arfolyamok stacionaritasan alapulé modellek

EQ F3Y 96.6 89.6 94.9 117.2 191.4
(0.009) | (0.007) | (0.095) | (0.498) | (0.812)
EQF5Y 97.7 92.3 98.1 117.5 177.1
(0.016) | (0.014) | (0.130) | (0.485) |  (0.748)
EQF10Y 98.0 94.4 101.3 122.1 199.8
(0.019) | (0.034) | (0.205) | (0.565) | (0.828)
MOD S-F3Y 96.6 91.5 87.8 88.4 105.2
(0.013) | (0.013) | (0.028) | (0.084) | (0.285)
MOD S-F5Y 97.7 94.7 93.4 96.5 116.5
(0.018) | (0.028) | (0.065) | (0.142) | (0.391)
MOD S-F10Y 98.0 96.7 97.5 102.3 127.0
(0.018) | (0.044) | (0.111) | (0.230) | (0.502)
VECM S-I3Y 100.2 91.1 80.6 79.2 98.5
(0.093) (0.01) | (0.004) | (0.027) | (0.220)
VECM S-I5Y 101.8 95.8 87.2 85.6 103.4
(0.194) | (0.042) | (0.022) | (0.068) | (0.257)
VECM S-110Y 102.2 98.2 93.4 92.0 112.9

(0.261) | (0.088) | (0.069) | (0.101) | (0.338)

Megjegyzések: A mintaiddszak 1999. januar és 2007. marcius kozti havi adatokat tartalmaz
HUF/EUR relé4ciéban. Mintéan kiviili rekurziv elérejelzésre felhasznalt idészak 2002-2007.

A roviditések értelmezése megegyezik a 3.a tdblazat alattival.

* A bootstrap modell szétrobbané volt ezért a p-értékeket nem tudtuk kiszamitani. A szintekre
felirt VAR modellnél a pontbecslések alapjan (6sszevetve mas modellek pontbecsléseivel és azok
p-értékeivel) vélelmezziik, hogy az eredmények szignifikansak.
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3.d. tablazat: Mintan Kiviili elorejelzések értékelése PLN/EUR relacioban

RMSPE alapon
1H 3H 6H 12H 24H
Véletlen
bolyongés 0.0258 0.0451 0.0684 0.1055 0.1549
Véletlen bolyongas = 100
Véletlen
bolyongés 100.0 100.0 100.0 100.0 100.0
Hatarid6s 99.1 98.5 98.0 102.1 112.5
arfolyam (0.319) (0.385) (0.395) (0.582) (0.790)
Véletlen
bolyongas 101.9 105.1 109.3 115.0 128.6
eltoléssal (0.874) (0.841) (0.787) (0.676) (0.596)
AR (becsiilt) 100.8 102.1 103.7 100.7 85.3
(0.277) (0.298) (0.355) (0.303) (0.163)

A rovid lejaratu hataridés arfolyamok elsérendii integraltsagan alapulé

modellek
VECM 104.0 105.9 103.9 123.3 210.1
) ) () () ()
VAR-
differencidkra 104.5 107.0 110.4 116.0 129.4
(0.401) (0.729) (0.753) (0.692) (0.629)
VAR-szintekre 103.2 104.7 99.0 91.0 66.1

() () () () )

A hosszu lejaratu hataridés arfolyamok stacionaritasan alapulé modellek

EQ F3Y 99.4 103.3 99.4 104.0 160.4
(0.121) | (0.294) | (0.169) | (0.236) |  (0.635)
EQF5Y 99.7 106.8 103.7 109.6 178.2
(0.126) |  (0.490) | (0.257) | (0.311) | (0.732)
EQF10Y 100.5 101.7 105.4 122.3 192.1
(0.152) | (0.161) | (0.218) | (0.405) | (0.711)
MOD S-F3Y 99.4 99.4 95.6 90.1 93.7
(0.116) | (0.176) | (0.143) | (0.148) | (0.248)
MOD S-F5Y 99.7 100.3 98.0 97.8 121.1
(0.122) |  (0.208) | (0.180) | (0.242) |  (0.496)
MOD S-F10Y 100.5 102.2 105.2 109.4 158.7
(0.159) | (0.234) | (0.315)| (0.364) | (0.707)
VECM S-I3Y 105.1 105.1 98.2 95.3 97.0
(0.694) | (0.410)| (0.163) | (0.190) | (0.270)
VECM S-I5Y 106.1 110.8 105.6 105.9 124.0
(0.814) | (0.719) | (0.349) | (0.331) |  (0.485)
VECM S-110Y 105.5 107.5 104.0 106.5 139.2

(0.676) | (0.475) | (0.237) | (0.286) |  (0.535)

Megjegyzések: A mintaiddszak 1999. janudr és 2007. marcius kozti havi adatokat tartalmaz
PLN/EUR relédciéban. Mintan kiviili rekurziv elorejelzésre felhasznalt idészak 2002-2007.
A roviditések értelmezése megegyezik a 3.a tdblazat alattival.

* A bootstrap modell szétrobband volt ezért a p-értékeket nem tudtuk kiszamitani.
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2. abra: Bootstrap eloszlasok és RMSE hanyadosok kiilonbo6zo elorejelzési
horizontokon HUF/EUR relaciéban

24 - .24 .06 - .06
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.20 ! | .20 .05 ! | .05
| |
16 ! .16 .04 ! | .04
| |
1 1
A2 | .12 .03 | L .03
| |
1 1
.08 : | .08 .02 : |02
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1 1
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40 60 80 100 120 140 160 180 200 220 240 0 100 200 300 400 500 600 700

Megjegyzések: az egyes panelek a ,MOD S-F3Y” modell 1000 1épéses iteracioval eldallitott
bootstrap eloszldsdnak a véletlen bolyongashoz viszonyitott szadzalékos értékeit mutatjak 1 hénap
és 2 év kozti eldrejelzési horizontokon. A nullhipotézis az egyforma eldrejelzési erd. A folytonos
fiiggdleges vonal mutatja a 100%-os értéket (egyforma eldrejelzési erd). A szaggatott fliggdleges
vonal a tényadatokbdl szamitott hanyadost jelzi (1asd: 4.c tabla!).
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3. abra Azonnali arfolyam, modell elorejelzések és hataridés arfolyamok

a. DEM/USD
2.4 24 24 24
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c. HUF/EUR
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d. PLN/EUR
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Megjegyzések: a vastag folytonos vonal az azonnali drfolyamot, a vékony folytonos vonalak a
kiindulépontjukndl jelzett datum informaciés halmazin alapulé mintdn kiviili elérejelzéseket
(baloldali dabra: MOD F3Y, jobb oldali abra: AR(1)), mig a szaggatott vonalak pedig a
kiindulépontjukndl jelzett datum napjan jegyzett kiilonb6z6 futamidejii hataridds arfolyamok
gorbéjét. Az abra konnyebb attekinthetdsége végett a DEM/USD arfolyamndl csak minden év
decemberében és a juniusdban rajzoltuk fel az eldrejelzéseket és a hataridds arfolyamokat, mig a
KKE devizdknidl minden év decemberében, marciusdban, jiniusdban, és szeptemberében. A
CZK/EUR arfolyamnal a 2002. juniusabdl indulé elérejelzés a MOD F3Y-nél 16-os arfolyamot,
az AR(1)-nél 10-es arfolyamot jelzett 2004. jiniusira, de az dbra konnyebb olvashatésdganak

310 = 310
Modell: AR(1) yd
300 . |-300
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kedvéért a tengely minimumat 24-re korlatoztuk.
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