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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-
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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)
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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.
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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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Az idGsorok abrai, segédlet az egységgyok tesztek Kki-

’ ’ pd ’
értékeléséhez
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M1.1. gbra. Eurézéna
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L_M_USA L_Y_USA
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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
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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.





