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A mezogazdasagi arak térbeli integracioja
a magyar tejpiacon’

Az elmult évtizedben a mezdgazdasagi arak alakulasat elméleti és gyakorlati szem-
pontbol egyarant vizsgalta a hazai szakirodalom. Fert6 (2000) ramutatott, hogy elmé-
letileg a mezdgazdasagi arak hosszl tdvon csokkennek, illetve a pozicidik romlanak az
ipari arakhoz képest. Orbanné Nagy Maria (2002, 2003) vizsgalatai szerint a magyar
termeldi és fogyasztoi arak konvergaltak az EU-arakhoz, illetve szamos esetben mar az
EU-csatlakozas el6tt el is hagytdk azokat. Bakucs és Fertd (2006) a makrogazdasagi
mutatok, valamint a mezdgazdasagi valtozok kozotti lehetséges kolcsonhatast vizsgaltak.
Eredményeik azt mutatjak, hogy a mezdgazdasag termeldi-arindexe 1ényegesen nagyobb
mértékben reagal a makrogazdasagi kornyezet valtozasaira, mint az élelmiszerek
fogyasztoiar-indexe. A masik kutatasi irany, kovetve a nemzetkozi irodalmat, a keres-
kedelmi arrés, valamint a termeldi és fogyasztoi arak kozotti transzmisszid vizsgalata
volt. Mészaros és Popovics (2004), valamint Bakucs (2005a) részletesen foglalkoztak az
artranszmisszio nemzetk6zi irodalmaval, illetve annak elméleti és modszertani hatterével.
Bakucs (2005b) a hazai sertéshtispiacot vizsgalva ugy talalta, hogy a hiedelmekkel ellen-
tétben az artranszmisszié szimmetrikus, mig Popovics és Toth (2006) eredményei szerint
a magyar tejvertikumot aszimmetrikus artranszmisszid jellemzi. Az artranszmisszios
tanulmanyok azonban idaig csak a kereskedelmi arrés iddbeli aspektusaival és az
¢élelmiszer-vertikumok kiilonbdz6 szintjei kozotti kapcsolatokkal foglalkoztak. A mezo-
gazdasagi arak horizontalis, illetve térbeli elemzésére idaig nem keriilt sor a hazai
szakirodalomban.

A piacok fOldrajzi elkiiloniilése kiilondsen fontos a mezdgazdasagban, mert a
mezdégazdasagi termékek gyakran 6mlesztett jellegliek és/vagy romlanddk, s a fogyasztas
teriiletileg is elkiiloniilhet a termeléstol, ezért a szallitas koltséges (Sexton és tarsai 1991).
A piac térbeli integracidja esetében is bizonyos id6 sziikséges, mig a kiilsé sokkok hata-
sai megjelennek a térben elkiiloniilt piacokon. A tokéletleniil integraldodott piacokon
azonban az arinformacié helytelen jelzéseket adhat a termel6i, valamint marketing-
dontések megalapozasahoz. Raadasul el6fordulhat példaul, hogy az allatdllomany egyik
régioban csokken, mig a masikban nd, a regionalis arak divergalnak, mert az ar-
informacio terjedése a régiok kozott tokéletlen. Ilyenkor az egyes régiok kozotti piaci
arvaltozasok nem feltétleniil a relevans gazdasagi feltételekre reagdlnak (Goodwin és
Schroeder 1991). A térbeli artranszmisszid jelenségét régota vizsgadlja a nemzetkozi
szakirodalom. A probléma relevancidjat jol mutatja, hogy empirikus modszerek egész
sora fejlodott ki az artranszmisszid vizsgalatara a térben elkiiloniilt piacokon (Fackler és
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Goodwin 2001). Az aradatok gyakran nem staciondrius jellege miatt az ujabb kutatasi
eredmények olyan oOkonometriai technikak alkalmazasat hangstlyozzak, amelyek
képesek kezelni a nem staciondrius, ellenben kointegralt adatokat. Az eddigi tanul-
manyok szinte kizarélag az Egyesiilt Allamok kiilonb6z6 részpiacaira koncentraltak (lasd
Fackler és Goodwin 0Osszefoglalojat 2001), kivéve Serra-t €s tarsait (2006). Kiilonos
moddon azonban nem sziiletett eddig vizsgalat, amelyik a kelet-kdzép-eurdpai orszagok
lasa az atmeneti orszagokban talan még nagyobb jelentdségli, mint a fejlett orszdgokban,
a piaci intézményrendszer fejletlensége, illetve nem hatékony miikodése miatt.

A cikk ezt a hidnyt kivanja pétolni Magyarorszag esetében. Kutatdsunkban a hazai
VECM), illetve kiiszob-kointegracidés (Threshold Vector Error Correction Model,
TVECM) moddszerekkel feltérképezni. A tanulmany a kovetkezoképpen épiil fel: el6szor
roviden attekintjiik az elméleti és modszertani hatteret, majd ezutdn a magyar tejvertikum
fobb vonasait targyaljuk. Végiil a felhasznalt adatokat, valamint az empirikus ered-
ményeket mutatjuk be. A tanulmanyt a kovetkeztetések, valamint tovabbi kutatasi
kérdések megfogalmazasaval zarjuk.

A piacok horizontilis integraciojanak elmélete és médszertana

Elmeéleti hatter

hasznaljak a mez6gazdasagi piacok hatékonysaganak elemzésére. A tokéletesen integralt

piacok altalaban hatékonyan is miikodnek. A regiondlis arkiilonbségek elméletének két

axiomajat Tomek és Robinson (2003) a kovetkezoképpen hatarozta meg:

1. Barmely két, egymassal kereskedd régid vagy piac esetében az arkiilonbség egyenld a
transzferkoltségekkel.

2. Barmely két, egymassal nem kereskedd régié vagy piac esetében az arkiilonbség
kisebb, mint a transzferkoltségek.

Tekintsiink két térben elkiiloniilt piacot, ahol egy adott termék ara ¢ iddpontban Py,
valamint P,. A két piacot integraltnak tekintjiik, ha az 1. piacon a termék ara egyenld a
szallitasi koltségekkel (K) korrigalt 2. piacot jellemz0 arral, vagyis:

P, =Py +K, (D

Kereskedni a két piac kozott csak akkor érdemes, ha [Py, — Py> K, Masképpen
fogalmazva, az arbitrazs' biztositja, hogy a térben kiilonalld piacokon forgalmazott egy-
kezdeti kutatasok jellemzden korrelacids €s regresszios technikéakat alkalmaztak. Ezek a
korai kutatasok altalaban az egy dr torvenyét (Law of One Price, LOP), annak valamilyen
formajat tesztelték. Tekintsiik a (2) egyenletet:

Py = Bo + P1Px )

1 Kiegyenlité kereskedelem, az egyik piacon vasarolt dolog azonnali eladdsa egy masik piacon az arfolyamkiilonbség
kihasznalasa érdekében.
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A LOP szigoru verzioja szerint egy adott termék ara a térben eltéré piacokon
megegyezik, valamint az arak idében tokéletesen egyiitt mozognak. A (2) egyenlet jelo-
1éseit alkalmazva, a LOP szigoru verzioja teljesiilésének feltétele, hogy By = 0, és B; = 1.
Mivel a valdsagban a szigoru verzio meglehetdsen ritkan fordul eld, ezért megfogal-
maztdk a LOP gyenge verziojat, miszerint az arak kozotti kapcesolat csak aranyaiban
allando, szintértékiik a szallitasi és egyeb transzferkoltségek miatt kiillonbozik. Ez a (2)
egyenletben By # 0 és B, = 1 korlatozasokat jelent.

Az id6sorelemzés modszertana ijabb fejleményeinek kovetkeztében ma mar a térben
racids eljarassal. Ebben az esetben a régidk arainak a hosszu tava egyiittmozgasat vizs-
galjak, az egy ar torvényének a gyenge, illetve erds verzidja azonban tesztelhetd hipotézis
marad.

Empirikus modszertan: stacionaritas

Az empirikus kutatdsokhoz aradatokat sziikséges alkalmazni, amelyek azonban az
esetek nagy tobbségében nem stacionariusok, igy a klasszikus 6konometriai modszerek
altalaban nem alkalmasak kezelésiikre. Gyengén stacionariusnak neveziink egy iddsort,
ha varhato értéke és varianciaja konstans, autokovarianciaja pedig csak a megfigyelések
tavolsagatdl és nem az idGpontjatdl fiigg (Darvas 2004). Egy nem staciondrius iddsor
esetében tehat az idOsorok varhato értéke és/vagy variancidja idében nem allando.
Tekintstik az alabbi elso rendii autoregressziv, AR(1) folyamatot:

V= te, t=.,-1,0,1,2,..., ahol e fehér zaj. 3)

A (3) egyenletet stacionariusnak tekintjiik, ha |p | < 1, vagyis a stacionaritastesztek
tulajdonképpen ekvivalensek az egységgyokok (p=1) szamanak tesztelésével. Mivel a
gyakorlatban egyszeriibb azt tesztelni, hogy egy valtozo szignifikdnsan kiilonbozik-e
nullatol, ezért a (3) egyenletet kissé atirva, a tesztegyenlet a kovetkezd lesz:

Ay, =0y, te, ahol o=1-p, 4)
a nullhipotézis pedig: Hy:6=0, a H;:0<0 alternativ hipotézis ellenében. A nem stacio-
narius, egy egységgyokat tartalmazé iddsort elsdrendiien integraltnak nevezziik, jeldlése:
I(1). Szamos egységgyodktesztet fejlesztettek ki (Maddala és Kim 1998-ban részletesen
targyalta a kiilonbo6zo tesztek tulajdonsagait), ebben a kutatasban a leggyakrabban alkal-
mazott bovitett Dickey—Fuller (ADF) egységgyokteszteket alkalmazzuk.

Empirikus modszertan: kointegracio

Tobb nem stacionarius, illetve nem kointegralt idésor esetében a klasszikus legkisebb
négyzetek elvére (Ordinary Least Squares, OLS) alapozott regresszio, valamint a stan-
dard statisztikai tesztek torzitott becsléseket és/vagy értelmetlen regresszidt eredményez-
nek. Ezért az Gijabb kutatasok kointegracios technikakat hasznalnak, amelyek alkalmasak
a nem staciondrius idésorok modellezésére.

A két leggyakrabban alkalmazott kointegracid-teszt az Engle—Granger kétlépcsos
moddszer (Engle és Granger 1987, valamint a Johansen-féle tobbvaltozds eljaras, Johan-
sen 1988). Engle és Granger a kointegracios kapcsolat reziduumainak stacionaritas-
vizsgélatara alapozzék tesztjiiket. El6szor egy klasszikus OLS-regresszioval becsiiljiikk a
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hosszu tavu kapcsolatot, majd az innen szarmazo6 reziduumokat egységgyok-teszteknek
vetjik ald. Ha a nem stacionaritds nullhipotézis elutasithatd, akkor a valtozokat
kointegraltaknak tekinthetjiik.

A Johansen eljaras elénye, hogy egynél tobb kointegracids kapcsolatot (vektort) is
kezelni tud, valamint, hogy a VECM-rendszer hosszi tavu egyensulyi ponthoz vald
igazodasi sebessége konnyen kiszamolhatd. Az eljaras a tobbvaltozds autoregressziv
kornyezetbe agyazott Maximum Likelihood (ML) mddszer, ahol a fehérzaj-reziduumok
eléréséhez sziikséges szamu késleltetett valtozot is bevesziink a modellbe. A teszt soran
az (5) egyenlethez hasonlé vektorhiba-korrekcios modellt (Vector Error Correction
Model, VECM) becsliink:

AZ, = F]AZ,_[ + ...t Fk—IAZt-k+1 + HZt_k + %D + Uy (5)
ahol Z, = [P;t, P 5], egy (2x1) a két régio I(1) arait tartalmazo vektor, I'y, ... Iy a rovid
tava paramétereket (esetiinkben a valtozok elsd differencidinak késleltetett értékeit)
tartalmazo (2x2) vektorok, IT a hosszu tavu paramétereket tartalmazo (2x2) matrix, ¥
egy (2x11) paramétermatrix, D 11 szezonalis dummy (amennyiben sziikséges) valtozo, és
u, a fehér zaj sztochasztikus komponens.

Il = aff", ahol az a matrix a egyensulyi allapothoz val6 igazodas sebességét méri, f
matrix pedig a valtozok kozott 1étezd maximum (n—1) kointegracids kapcsolatot tartal-
mazza. A konstanstdl, valamint a linearis trendtdl fiiggden az (5) egyenletbdl kiilonbozd
modelleket lehet alkotni. Harris (1995) a gyakorlatban eléforduld eseteket M1, M2, M3,
M4 modelleknek jeloli, és a kovetkezoképpen hatdrozza meg: az M1 modell nem tar-
talmaz konstanst, az M2 esetében a konstans a kointegracios térre van korlatozva (jelen
tanulmanyban ez példaul a régiok kozotti szallitasi koltség abszolut értékét jelolheti), az
M3 modellben a konstans nincs korlatozva, és trendet nem tartalmaz — ebben az esetben a
hosszt tava, valamint a rovid tavih modell konstansainak egy kombinacidja kozos
értékként keriil a révid tdva modellbe —, az M4 esetében pedig a kointegracios tér a line-
aris iddtrendet is mint determinisztikus valtozot tartalmazza.

Mivel altaldban nem tudhatjuk eleve, melyik a helyes a fenti modellek koziil, a
Pantula-elvet (Harris 1995) alkalmazhatjuk, hogy egyszerre teszteljiik a helyes modell-
specifikaciot, valamint a kointegracio6 rangjat.

A VECM-modellben a késleltetés hosszat az Akaike informacios kritérium (AIC) és a
Schwarz—Bayesian-kritériumok (SBC) segitségével valasztjuk ki, majd a nyom- és
maximum sajatérték-statisztikakkal teszteljiik a kointegracio rangjat.

Amennyiben a kointegracids kapcsolat kimutathatd, vagyis az arak hossza tavon
egylitt mozognak, két hipotézist tesztelhetiink. Az elsé nullhipotézis, hogy g kointeg-
racids vektor (1, —1) elemekbdl all. Amennyiben a nullhipotézist nem utasithatjuk el, a
piacokat tokéletesen integraltnak tekinthetjiik, ha azonban elutasitjuk, akkor nem toké-
letes integraciorol beszeliink. A masodik hipotézissel a piacok kdzotti hossza tava oksagi
viszonyt tesztelhetjilk. Ha az (5) egyenlet a vektora egy tetszéleges soranak minden
eleme nulla, akkor a f# vektor kointegracios egyiitthatoi altal meghatarozott hibakorrek-
cios tag nem keriil be az illetd sornak megfeleld egyiitthat6 révid tavi mozgasat model-
lez6 egyenletbe, a valtozo pedig gyengén exogén lesz a rendszerre nézve. Amennyiben
egy kointegracios vektorunk van (két valtozo esetében ez a maximum), akkor a gyengén
exogén valtozd hosszu tavon Granger-féle ok-okozati Osszefliggésben all a masik
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valtozoval (Harris 1995), igy tehat megtudhatjuk: a két, térben elkiiloniilt piac arai koziil
melyik a dominans, illetve milyen irdnyban terjed az arinforméaci6.

Empirikus modszertan: kiiszob-kointegrdacio

Az eddig ismertetett eljarasok azt feltételezik, hogy a horizontalis artranszmissziot
megalapozé funkcionalis kapcsolat alapvetéen linedris. A linearis mddszerek alkalma-
4sat azonban tobben (példaul Barrett 2001, Fackler és Goodwin 2001, Goodwin és
Piggott 2001) is kritizaltdk, mivel nem veszi figyelembe a tranzakcids koltségek termé-
szetéb6l adodd tulajdonsagokat. Eszerint 1étezhet egy bizonyos ugynevezett semleges
sav, ahol az arak nem integraltak, vagyis nem kapcsolodnak egymashoz. Ha azonban a
piaci sokkok kivaltotta arkiilonbség meghalad egy bizonyos kiisz6bot, az arbitrazs
miikddésbe 1ép, és kiegyenliti az arakat. A két arvaltozé kozotti kointegracids kapcesolat
inaktiv addig, amig a rendszer az egyensulyi pontt6l til messze nem csuszik. A semleges
savon tal azonban a kointegracié aktivalodik. Masképpen fogalmazva, a kiiszob-koin-
tegraci6 akkor valosul meg, ha a rendszer kiillonb6z6 mddon reagal a nagy sokkokra
(vagyis a kiiszobértéknél nagyobbakra), mint a kis sokkokra. Altalaban a tranzakcids
koltségek nagysagrendjére vonatkozé adatok nem, csupan aradatok allnak rendelkezésre.
A nem linedris artranszmisszié az ugynevezett kiiszobhiba-korrekcios (Threshold Vector
Error Correction Model, TVECM) modellcsalad segitségével tesztelhetd. Tong (1983)
volt a legelsd, aki nem linearis kiiszobiddsor-modelleket alkalmazott. Tsay (1989), illetve
Balky és Fomby (1997) fejlesztették ki a kiiszob tipusu autoregressziv folyamatok
tesztelési procedurajat. Tekintsiik a kovetkez6 autoregressziv folyamatot:

Xie— BiXot — BoXae — - - - PiXicr1e = Vo, (6)
ahol v=pv, +&. Mint kordbban az egységgyokokrdl szold részben targyaltuk, ha |p|
egyhez kozelit, akkor v, nem stacionarius. Balke ¢és Fomby a kovetkezoképpen
hatarozzék meg a kiiszob-autoregressziot:

p(l): ha | Ut—l |S c
P=1 ™)
P ha | U |> c,
ahol ¢ a kiiszobérték, amely elhatarolja a két egymast valtdo rendszert. A (7) egyenlet
konnyedén kiterjeszthetd tobb kiiszobértékre is. Tanulmanyaikban Goodwin és Holt
(1999), Goodwin és Harper (2000), valamint Goodwin és Piggott (2001) el6szor a Tsay
(1989) altal szerkesztett teszt segitségével vizsgaljak a rendszer nem-linearitasat, majd
amennyiben a linearitas-nullhipotézist elutasitjak, egy kétdimenzionalis racskeresést
alkalmaznak a kiiszobértéekek meghatarozasara. A szerzok két modszert ismertetnek a
kiiszobertékek megallapitasara. Az els6 egy racsmodszerrel keresi a kiiszobértéket, amely
maximalizalja a likelihood-fiiggvényt (Obstfeld és Taylor (1997) nyoman), a masik pedig
minimalizalja a hibakritérium négyzetdsszegét (eldszor Balke és Fomby alkalmazta,
1997-ben). A (8) egyenlet példa egy két (c; és c,) kiiszobértékkel rendelkezo hiba-
korrekcios modellre:
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Az egyik legkorszeriibb (az empirikus elemzésben immar széles kdrben alkalmazott)

Hansen- és Seo-féle (2002) modszer, amely kétvaltozos rendszer esetében Maximum
Likelihood becsléssel egyszerre keresi (racsmodszerrel) a kointegralo vektor (f) elemeit,
valamint a kiiszobértéket. A szerzok eredeti jeldléseit hasznalva a modell a kovetkezo:

Axt:{A'lth(ﬂ)"'u,, ha WH(,H)S}/

Ay X (B +u, ha w,(B)>7,

ahol X, | p dimenzidjt I(1) idésorok, amelyek /5 vektorral kointegralnak, w,()=p x, pedig
az 1(0) hibakorrekcios tag. Az igy kapott kiiszobérték szignifikancigjat, vagyis hogy a
folyamat természete linearis vagy kiiszob-kointegraciot kovet, egy Lagrange tipusi
statisztikaval lehet tesztelni. A tesztstatisztika nem rendelkezik bizonyitott eloszlasi
elmélettel, emiatt a kritikus értékek tablazatba foglalasa sem lehetséges, ezért kiilon-
kiilon minden becsiilt TVECM esetén szimulalni kell 6ket.

©

A hazai tejtermelés legfontosabb jellemz6i

Az 1980-as évek végén az allami gazdasagok (21,1%) és a termeldszovetkezetek
(55,5%) voltak meghatarozok a tejtermelésben, az egyéni gazdasagok aranya minddssze
23,4% volt. Az atlagos tehénallomany a harom lizemtipusban a kdvetkezd volt: az allami
gazdasagokban 1300 tehén, a termeldszovetkezetekben 300 tehén és az egyéni gazda-
sagokban 1,4 tehén. A tejtermelés szerkezete azonban alapvetéen megvaltozott az elmult
16 évben. A tehenek szdma az 1992. évi 497 ezerr6l 334 ezerre csokkent 2005-re. A tej-
termel6 gazdasagok szama szintén drasztikusan csokkent 1996 és 2005 kozott: 59%-kal
az egyéni gazdasagok és 14%-kal a gazdasagi szervezetek esetében. Az atlagos tehén-
allomany iizemtipusonként jol illusztralja a magyar tejtermelés dudlis szerkezetét.
Meglepé modon az atlagos tehénallomany csokkent a gazdasagi szervezetekben 326-161
295-re, mig az egyéni gazdasagokban 2,9-r6l 6,2-re emelkedett. 2005-ben a mezdgaz-
dasagi szervezetekben tartottdk a tehénallomany 67%-at, mig az egyéni gazdasagok
részesedése 33% volt. A tehénallomany visszaesését nem kovette a tejtermelés csokke-
nése, mert a tejhozamok ezzel parhuzamosan novekedtek.
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Az atlagos tehénallomany tizemtipusonként

, Egyéni Gazdasagi ..
Ev Osszesen
gazdasagokban szervezetekben
1996 2,9 326 9.4
1997 3,6 331 10,1
1998 39 359 11,1
1999 43 353 11,5
2000 35 308 10,9
2001 43 320 11,8
2002 4.4 324 12,8
2003 4,9 298 14,3
2004 4,5 295 12,5
2005 6,2 295 18,2

Forras: Az Allatallomany c. kiadvéany kiilonboz6 kotetei, Kozponti Statisztikai Hivatal.

1. tablazat

A tejtermelés szerkezetének jelent6s atalakulasa felveti a kérdést, vajon hogyan
hatottak ezek a fejlemények a tejtermelés térbeli szerkezetére?

A tehénallomany Gini-egyiitthatoi 1991 és 2004 kozott

Ev Gini-koefficiens
1991 0,1890
1993 0,1983
1994 0,2054
1995 0,2090
1996 0,2115
1997 0,2159
1998 0,2312
1999 0,2266
2000 0,2523
2001 0,2557
2002 0,2658
2003 0,2644
2004 0,2712

2. tablazat

Elhorst és Strijker (2003) munkajat kovetve kiilonbozé modszerekkel vizsgaljuk a
hazai tejtermelés térszerkezetének atalakulasat. Az elemzéshez a tehénallomany megyei
szintli adatait hasznaltuk 1991 és 2004 kozott. A tejtermelés térbeli koncentracidjanak
elemzésére Gini-koefficienseket hasznaltunk. Eredményeink azt mutatjak, hogy a tehén-
allomany térbeli koncentracidja novekedett a vizsgalt iddszak alatt.
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3. tablazat

A tehénallomdny Spearman-rangkorreldcios egyiitthatoinak mdtrixa

1991 | 1993 | 1994 | 1995 | 1996 | 1997 | 1998 | 1999 | 2000 | 2001 | 2002 | 2003 | 2004
1991 | 1,00
1993 | 0,91 | 1,00
1994 | 0,88 | 0,98 | 1,00
1995 | 0,87 | 0,97 | 0,99 | 1,00
1996 | 0,85 | 0,97 | 0,99 | 0,99 | 1,00
1997 | 091 | 0,98 | 0,98 | 098 | 0,98 | 1,00
1998 | 090 | 098 | 097 | 097 | 097 | 1,00| 1,00
1999 | 0,90 | 0,97 | 096 | 095]| 095| 098 | 0,99 | 1,00
2000 | 0,89 0,99 | 0,99 | 098 | 0,98 | 0,99 | 099 | 098 | 1,00
2001 | 0,82 0,95| 096 | 095| 0,97 | 097 | 098 | 095| 097 | 1,00
2002 | 0,87 ] 095| 095| 093 | 094 | 098 | 097 | 094 | 097 098 | 1,00
2003 | 0,89 | 095 | 094 | 093 | 094 | 097 | 097 095| 096 | 097 | 0,99 | 1,00
2004 | 091 1] 09 | 094 | 093] 094 | 097 | 097 | 095| 096 | 096 | 098] 0,98 | 1,00

A 3. tablazat a tehénallomany Spearman-rangkorrelacios egyiitthatdit mutatja 1991 és
2004 kozott. A koefficiensek értéke az esetek tulnyomo tobbségében kozel van egyhez,
ami arra utal, hogy nem kdvetkezett be valtozas a megyék rangsoraban a tehénallomany

nagysagat illetéen.

4. tablazat

A tehénallomany Moran I-egyiitthatoi 1991 és 2004 kozott

Ev Moran I-egyiitthato
1991 0,085
1993 0,073
1994 0,035
1995 0,063
1996 0,057
1997 0,115
1998 0,118
1999 0,108
2000 0,110
2001 0,063
2002 0,063
2003 0,073
2004 0,073

Végezetiil, hogy a megyei adatok térbeli szerkezetét vagy trendjét értékelni tudjuk,
Moran I-statisztikat szamoltunk a térbeli autokorrelacio vizsgalatara®. A 4. tablazatbol
latszik, hogy az esetek tobbségében a mutatd értéke szignifikansan kiilonbozik a nullatol,
azaz kimutathat6 a térbeli autokorrelacio 1éte.

2 A térbeli autokorrelaciorol lasd részletesebben Cliff és Ord (1981).
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Osszegezve, a hazai tejtermelés térbeli koncentracidja ndvekedett, mikdzben az egyes
megyék rangsora valtozatlan maradt. Tovabba a vizsgalt id6szak nagyobb részében
kimutathat6 a térbeli autokorrelacio.

Empirikus elemzés és eredmények
Felhasznalt adatok

Kutatdsunkhoz a dobozos tej aranak aggregélt adatait hasznaltuk harom
magyarorszagi nagytaj, az Alfold, a Dunantul és Eszak-Magyarorszdg vonatkozaséban.
2004. julius 26. és 2006. julius 24. kozott dsszesen 105 heti fogyasztoitejar-adat all
rendelkezésiinkre, ami elégséges az elemzés elvégzéséhez. Az adatokat az Agrargazda-
sagi Kutatdé Intézet gylijti, és az intézet piaci arinformacids rendszerén
(https://pair.akii.hu) keresztiil érhet6k el. A zacskos, a dobozos, valamint a tartdés dobozos
tej arai talalhatok a rendszerben. A tartés dobozos tejet kizartuk elemzésiinkbdl, mivel
ennek nagy részét szupermarketlancokon keresztiil, gyakran az adott iizlet marke-
tingpolitikajanak megfelelden akcidsan értékesitik, ezért nem varhato, hogy a régionkénti
arak egyiitt mozogjanak. gy elemzésiinkhoz a zacskés és a dobozos tej folyd arat
hasznaljuk (1-2. abra).

1. dbra
A zacskostejarak heti alakuldsa nagytdjanként
Ft/l
120
110
100
90
80
)
2004. december 2005. jinius 2005. december 2006. janius
Alfold --------- Dunantal @ —————- Eszak-Magyarorszag

Forras: Agrargazdasagi Kutato Intézet piaci informacios rendszer.
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2. dbra
A dobozostej-drak heti alakuldsa nagytdjanként
Ft/l
140
’11\\4' A ”\\__/'“’\
I~ WY i
SN [N AN !
130 4/ [FEERASN ~ PPV AN A S
1 W N ,l N\ A ,l
i ! VAT ,II",\_/A‘,,
‘|l' \-| / v \
U i '
120 < \ !
1
110
\ N ,_\/\_,..,—\__...v-\\_/"‘\\___/\/
\/ T\ oo™l —~ VAhaad
100~ v \/ NN
90 +L— — 7T
2004. december 2005. janius 2005. december 2006. juinius

Alfold --------- Dunantal ~ @ —————- Eszak-Magyarorszag

Forras: Agrargazdasagi Kutato Intézet piaci informacios rendszer.

Empirikus elemzés: stacionaritdsvizsgalat

Az empirikus elemzést a nagytdjakat jellemzo arak egységgyoktesztelésével kezdjiik.
Az ADF’-teszt (Dickey—Fuller 1979, 1981) eljarast hasznaljuk, az eredmények az 5.
tablazat els6 harom soraban talalhatok. A tablazat masodik felébe az arsorozatok elsd
differencidinak egységgyokteszt-eredményei keriiltek. A tesztek valtozatos képet mutat-
nak. Az E-Magy._d, valamint E-Magy. z valtozok konstanssal nem, de konstans és trend
specifikacioval stacionariusnak tlinnek 5% szignifikanciaszinten. Az idésorok els6 diffe-
encidit vizsgalva, az egységgyok-nullhipotézist az Gsszes sorozat esetében elutasitjuk®.
Figyelembe véve az egységgyoktesztek rossz méret-, illetve erdtulajdonsagait, gy don-

tiink, hogy mindharom sorozat egy-egy egységgyokot tartalmaz.

3 Az ADF-teszteket az Eviews 5.0 program segitségével végeztiik.

4 Helyhiany miatt az elsé differenciak egységgyokteszt-eredményeit itt nem kozoljiik, ellenben elérheték a szerzéknél.
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5. tablazat
Az ADF egységgyokproba eredményei
Valtozo Specifikacio Késleltetés Teszt statisztika

. konstans 0 -2,68
Alfold d konstans és trend 0 -2,89
L konstans 1 -1,75
Dunéntal_d konstans és trend 1 -1,77
. konstans 2 -2,85
E-Magy. d konstans és trend 0 -4,92
. konstans 2 -2,89
Alfold_z konstans és trend 2 -2,90
Dunéntél konstans 12 -1,70
U - konstans és trend 12 -1,56

. konstans 4 -1,81
E-Magy. z konstans és trend 0 -9,27

Megjegyzés: Az ADF-tesztek 0,90 (0,95) konfidenciaintervallumoknak megfeleld kritikus értékei konstanssal —2,581
(-2,889), konstanssal és trenddel pedig —3,152 (—3,453). A késleltetést az AIC-kritérium segitségével hataroztuk meg.

Empirikus elemzés: linedris kointegrdcio-vizsgalat
A kovetkezé 1épés a kointegracid-elemzés’, amely soran megvizsgaljuk, létezik-e

hosszi tavil kapcsolat az arparok kozott. Az elemzés eredményeit a 6. tablazatban
mutatjuk be.

6. tablazat
Johansen-féle kointegracios elemzés (VECM)
Nyomproba Amax-proba®
Modell Ktiigzl- Ho statisz- szifgofi- statisz- szifgofi-
tika fikancia- tika fikancia-

szint szint

Alfsld_d —Dunantal_d 1 :j 1;;5 22?2 ;gg 1;?2
e A N -
Dunantil_d - E_Magy. d 1 :Z) 21;; 28:?2 1?1:;2 lfsz
Alfold_z— Dunantal_z 1 :Z) lgzgg liﬁ i lgzgg liﬁ
oo || | e | em |y
e e T

Megjegyzés: A késleltetést az Schwarz—Bayes-i informacios (SIC), valamint a Hannan—Quinn kritérium (HQ) segitségével
hataroztuk meg.
a) Maximalis sajat érték.

5 Az Eviews 5.0 programot hasznaltuk a Johansen-féle kointegracios elemzésre, VECM-becslésre, valamint az egyes
hipotézisek tesztelésére.
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A Pantula-elvet kovetve szimultan teszteljiik a determinisztikus elemeket (konstans,
trend) a modellben, illetve a kointegracios vektorok szamat. A modellek nagy része az
M1 (kivétel Dundntil d — E-Magy. d, amely az M2 modellt valasztja). Mind a nyom-,
mind a maximalissajatérték-probak azt mutatjak, hogy az alfoldi és dunantili dobozostej-
arak nincsenek integralva, vagyis nincs hosszu tavi modellezhet6 kapcsolat kozottiik.

A tobbi dobozostej- és az 0sszes zacskdstej-nagytajparos ellenben integralt, mindegyik
arpar egy kointegracios vektort tartalmaz. A kointegracids elemzés eredményeképpen
felirhatjuk az arparok kozotti hossza tavi egyenletet (7. tablazat).

7. tablazat
Hosszu tavi kointegracios kapcsolat: P =g+, Py +e
Modell Bo B LR-teszt, B, =1
Alfsld_d - E-Magy. d - —1,085 Y(1)=12,21
(0,008)”
Dunantal_d - E-Magy. d 287,63 —4,049 £(1)=12,97"
(80,69) (0,786)"
Alfsld_z - Dunéntél_z - -1,08 7(1)=16,38Y
(0,006)”
) , 0,994 >
Alfold z— E-Magy. z - > 1)=0,251
| gy._ 0.011)" x (1)
s : -0,920 21\ b)
Dunantual_z— E-Magy. z - > 1)=17,71
| gy._ 0.000)° x (1)

a) Standard hibak zaréjelben.
b) 1%-on szignifikans.

A Dundntil d — E-Magy. d modellt leszamitva egyik modell sem tartalmaz kons-
tanst’, és a nagytajak kozotti arak —l-hez kozel allo egyiitthatoval kointegralodnak.
Az alacsony standard hibdk miatt azonban az értékek szignifikdnsnak tlinnek,
statisztikailag —1-t6] kiillonbdzhetnek. A —1 érték a piacok tokéletes integracidjat (kons-
tans hijan a LOP erds verzidjat) jelenti, mig —1-tdl kiilonb6z6 egyiitthaté nem tokéletes
integraciora utal. Formalisan Likelihood-arany (LR) probaval teszteljiik a ;= —1 null-
hipotézist. Az eredményeket a 7. tdblazat utols6é oszlopa tartalmazza. A nullhipotézist
kizarolag az Alfold z — E-Magy._z modell esetében nem utasithatjuk el’, amely esetben a
piacok horizontalisan tokéletesen integraltnak tekinthetdk.

A VECM-modellek (lasd az (5) egyenletet!) alkalmazkodasi sebességet mérd a vek-
torelemeit, valamint ezek szignifikanciajat a 8. tablazatban ismertetjiik.

6 Ezt akar a régiok kozotti szallitasi és egyéb marketingkoltségek konstans részének proxijaként is tekinthetjitk (Dawson
¢és Dey 2002).

7 A nulla konstans és —1-hez kozeli B, értékek artol fliggetlen, ardnyos tranzakcios koltségeket jelentenének. Mivel egyes
tranzakcios koltségeket (példaul kozvetitoi jutalék, alkuszdij, rizikoprémium) ez kizarna, a nem nulla konstans és —1-t6l
kiilonboz6 egyiitthatd nem feltétleniil meglepd eredmény, €s nem jelenti az integracio hianyat (Goodwin és Piggott 2001).
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8. tablazat

Az alkalmazkodasi sebesség (factor loading matrix) vektor, o

Modell Valtozo o vektor t-statisztikak
et s | QS s e
Dunantal_d- E-Magy._d gﬁi‘gb‘i Ry s
Alfold 2 Dunimil 2| L o6 s
T o 1
Dunantil_z— E-Magy. z E}lﬁzrét;l:zz 78:25 6 72:(8)3 6

Az egyes a értekeknek megfeleld t-statisztikak nagy része szignifikans, az LR-tesztek

eredményeit a 9. tablazatban kdzoljiik.

Gyenge exogenitas (Granger-oksdg) tesztek

9. tablazat

Modell Valtozo Exogenitas-teszt LR-teszt statisztika
, Alfold od a=0 *(1)=9,915%
Alfsld_d - E-Magy. d e Al g x (1) =991
E-Magy. Of Magy,_a= 0 x(1)=9,64"
, Dunantul Apunintal ¢ =0 *(1)=2,45
Dunéntal_d - E-Magy. d Junantt Duskatil¢ x() .
E-Magy. Of Magy, d = 0 x(1)= 15,155
Alfold Anigsta =0 (1) =11,625"
Alfold_z - Dunéntil_z . A x ()
- - E-Magy. Apuninur 2= 0 x()= 4,559
, Alfold Anisia 2=0 *(1)=3,786
Alfsld_z - E-Magy, z , Al x() )
E-Magy. Abragy .= 0 ¥*(1) =19,029
o , Dunéntil Apuninul 2 = 0 ¥*(1) = 0,003
Dunantil_z — E-Magy. z , - , b
E-Magy. Ak Magy =0 $(1) =22,002"

a) 5%-on szignifikans.
b) 1%-on szignifikans.

Az Alfsld d — E-Magy._d és Alfold_z — Dundntiil_z modellekben egyik o érték sem
nulla, ezért egyik nagytaj tejara sem gyengén exogén a masikhoz képest. Ez azt jelenti,
hogy a nagytajak kozotti arinformacio terjedése, ezaltal pedig az oksag kétiranyt, vagyis
nincs dominéns piac. A Dundntiil d — E-Magy._d modellben a dunantuli tejar gyengén
exogén, vagyis a hibakorrekcios mechanizmus nem befolyasolja a rovid tava arképzést.
Ebbol kovetkezik, hogy a dobozostej-arinformacio egy iranyban, a gyengén exogén
nagytajrol, vagyis a Dunantulrél terjed Eszak-Magyarorszag felé, vagyis az elébbi a
dominans piac. Ehhez hasonléan megéllapithatjuk, hogy az Alfold z — E-Magy. z mo-
dellben az Alfold, a Dundntill z — E-Magy. z modellben pedig a Dunantal a dominans

piac.
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Empirikus elemzés. kiiszob-kointegracios elemzés

Az eddig elemzett linearis (VECM) modellek tulajdonsaga, hogy a horizontalis
transzmisszi6 fliggetlen a rendszert ért sokkok mértékétsl. TVECM-modellek® ellenben
képesek a sokkok mértékének a figyelembevételével meghatarozni a nagytdjak tejarai
kozotti kapesolatot. Hansen és Seo (2002) médszerével szimultan becsiiljik a kointeg-
riciés egyiitthatot, valamint a kiiszobértéket’. A 10. tablazat elsd oszlopa a becsiilt
kointegracios egyiitthatokat, a masodik a kiiszobértéket, harmadik-negyedik az egyes
rezsimekbe esé megfigyelések aranyat tartalmazza. Az utols6 oszlopban a VECM-modell
nullhipotézist a TVECM-modell alternativ hipotézist teszteldé supLM-statisztika,
zéardjelben pedig a Bootstrap-eljarassal szimulalt kritikus értékek talalhatok.

10. tablazat

Kiiszob-kointegracios elemzés (TVECM)

Modell Kointegracios Kiiszob I. rezsim, % | IL rezsim, % | supLM-teszt
egyiitthatd statisztika
Alféld_d — E-Magy._d 1,60 282 78,4 21,5 (113?:221)“
Dunantal_d — E-Magy. d 0,26 69,36 70,5 29,4 12,85
- - ’ ’ ’ ’ (15,00)"
Alfold_z — Dunantul_z 0,71 40,02 5,8 94,2 12,40
- - ’ ’ ’ ’ (15,93)?
Alfold z— E-Magy. z 0,42 54,31 5.8 94,2 19,72 )
- = ’ ’ ’ ’ (17,56)?
Dunantil_z— E-Magy. z 0,57 30,24 5,8 94,2 (122;?3)@

a) 1000 replikacio segitségével szimulalt 5% szignifikancianak megfelel6 kritikus értékek.

Két modell, az Alfold_z — E-Magy. z, valamint a Dundntil_z — E-Magy. z esetében a
supLM-teszt elutasitja a linearis modellt a kiiszob-kointegracio javara. Elméleti megfon-
tolasbol, valamint a VECM-becslés eredményeképpen azt varnank, hogy a keres6-
algoritmus altal meghatarozott kointegracios egyiitthatd az 1 értékhez kozel legyen.
A becsiilt értékek minden esetben 1-t6l1 kiilonboznek, emiatt identifikacio hijan a kiiszob-
értékek nem értelmezhetSk. Bar az Alfold z — E-Magy. z, valamint a Dundntil z — E-
Magy. z modellek esetében a kiiszob szignifikans, és a teszt-statisztika elutasitja a line-
aris kointegracié nullhipotézist, az elsé rezsimbe a megfigyeléseknek minddssze 6%-a
keriilt, ami 9 megfigyelést jelent, igy teljes TVECM-modell becsléséhez hosszabb ido-
sorra lenne sziikségiink.

8 A koszob-kointegracid tesztelésére, koszobértékek, valamint kointegracios egyiitthatok becslésére GAUSS
programnyelvben  irt  programok  modositott  verzidit  hasznaltuk.  Elérheték a Hansen B. honlapjan
(http://www.ssc.wisc.edu/~bhansen/).

9 Az eljaras modosithato ugy, hogy az algoritmus csak a kiiszobértéket keresse racsmodszerrel, a kointegracios kapcsolatot
adottnak tekintse. Jelen kutatas esetében, mind elméleti megfontolasokbol, mind a linedris kointegracios elemzés eredmé-
nyeinek alapjan kézenfekvd a kointegracios egyiitthatot 1-nek beéllitani (tokéletes integracio). Ezaltal az igy becsiilt TVECM-
egyiitthato, valamint a kiiszobérték is értelmezhet6 lenne. A supLM-proba azonban egyik esetben sem tudja elutasitani a linearis
modelleket a kiiszob-kointegracios modellek javara, ezért az igy kapott eredményeket nem kozoljiik.
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Eredmények, kovetkeztetések

Kutatasunkban az okonometria tjabb eredményeinek felhasznalasaval vizsgaljuk a
adatai Eszak-Magyarorszagnal szerepelnek) zacskostej- és dobozostej-arainak segitségé-
vel. A magyar tejtermelés térbeli szerkezete az elmult masfél évtized jelentds
valtozasainak ellenére meglehetdsen stabil maradt. Noha a termelés térbeli koncent-
racidja novekedett, a megyék rangsora a termelésben valtozatlan maradt. Az elméleti
megfontolasok, illetve a kiilfoldi empirikus kutatdsok eredményei alapjan azt varnank,
hogy a harom nagytdj magas fokon integralt, esetleg a LOP erds verzidja érvényesiil.
A zacskostej-, illetve a dobozostejarak abrain latszik, hogy a két tejtermék regionalis arai
kiilonbozoképpen viselkednek a vizsgalt iddszakban. A zacskds tej ara gyakran, de kis
amplituddval valtozik, mig a dobozos tejé kevésbé valtozékony, ellenben az eseti ar-
valtozasok mértéke nagyobb lehet. Az emlitett eltéréseket a két termék kiilonbozdsége is
alatamasztja. El0szor, a zacskos tejet jellemzben egy vagy két napig arusitjdk, naponta
érkeznek a szallitméanyok, igy a napi vagy heti arvaltoztatas is konnyebb. Bar a dobozos
tej kiilonbozik a tartds dobozos tejtdl, mégis hosszabb ideig van polcon, mint a zacskos
tej, emiatt az arvaltoztatds is egyszeri. Masodszor, az orszdgosan kiskereskedelemben
értékesitett tejmennyiség 42%-a zacskos, 31%-a dobozos és 27%-a tartds dobozos, tehat
a nagy mennyiség gyors forgalmazasa is indokolja a valtozékonysagot.

Ennek megfelelden, az empirikus elemzésben a zacskds tej esetében az Osszes
nagytajparos linearisan kointegralt, vagyis 1étezik kozottik hossza tava kapcsolat. Mi
tobb, a konstans tagok nulldk, a kointegracids egyiitthatok egyhez kozeli értékek, ami az
elmélet alapjan vart LOP erds verzidjat tdmasztja ala. A LR-tesztek azonban csak az
Alfold z — E-Magy. z modell esetében nem utasitjak el a tokéletes integracié null-
hipotézist. Megallapitottuk, hogy az alfoldi, illetve a dunantili zacskostejpiacok a
dominansak, kozottiik kétirdnyt az oksagi kapcsolat, de mindketten kiilon-kiilon meg-
hatarozzék az észak-magyarorszagi zacskostej-arakat. Megallapithatjuk, hogy a horizon-
talis integracid a zacskostejpiac esetében nagyrészt az eldzetes varakozasoknak megfe-
leld, kozel all a tokéletes integracidohoz.

A TVECM-elemzés az Alfold z — E-Magy. z, valamint a Dundntil z — E-Magy. z
nagytajparok esetében a kiiszob-kointegracié javara elutasitotta a linedris kointegraciot,
ugyanakkor a kointegracids egyiitthatok nem az elmélet alapjan vart egy koriili értékek,
igy identifikdcidé hijan a kiiszobértékek nem értelmezhetok. Valoszindi, hogy kevésbé
aggregalt, példaul megyei szintii, hosszabb idésorral a TVECM-modell alkalmasabb a
horizontalis integracio kutatdsara, mint a VECM-modell.

A dobozostej-piac esetében a Hansen-teszt egyik nagytajparos esetében sem utasitotta
el a linearis modellt a TVECM javéra. Az Alfold_d — E-Magy._d nagytajpéros all kozel a
tokéletes integracidhoz, a Dundntil d — E-Magy. d par kozotti kapcsolat nem az
elméletnek megfeleld, az Alfold d — E-Magy._d par pedig nem is kointegralt, vagyis
nincs modellezhetd hosszl tava kapcsolat a nagytajak arai kozott. Ezt a meglepd ered-
ményt a felhasznalt adatok mindsége is okozhatja.

Kutatasunk eredményeinek értékelésekor szembe kell nézniink az altalunk hasznalt
adatok aggregaltsagi fokanak problémajaval. Az 6konometriai irodalom régdta vizsgalja,
hogy milyen informacios veszteséghez, illetve torzitdsokhoz vezethet az adatok
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kiilonboz6 tipusu aggregacidja (Shumway ¢€s Davis 2001). Mindezek ellenére kisszamu
tanulmany elemzi ezeket a problémaékat tényleges empirikus adatokon. Lyon és
Thompson (1993) az iddbeli és térbeli aggregacid problémajat vizsgalta az alternativ
kereskedelmiarrés-modellek tesztelésénél. Eredményeik szerint a modellvalasztast jelen-
tdsen befolyasolja az idébeli és térbeli aggregacio, és a modellvalasztast kiilondsen meg-
neheziti, ha az adatok térben vagy idében aggregaltak. Von Cramon—Taubadel és tarsai
(2006) a keresztmetszeti adatok aggregalasanak hatdsat vizsgaltdk a német élelmi-
szerarakon, lizletszintli adatbazist haszndlva. A szerzok arra a kovetkeztetésre jutottak,
hogy az aggregalt adatok félrevezetd kovetkeztetésekhez vezetnek, ha azokat az iizleti
szintll artranszmisszids viselkedésekre akarjuk vonatkoztatni. Ugyanakkor azt is hang-
sulyozzak, hogy eredményeik kontextus-specifikusak. Mindenesetre valdszintinek tiinik,
hogy az atlagadatokon alapuld empirikus eredmények nem biztositanak torzitdsmentes
képet az egyéni szintl arviselkedésrol.

Mit jelent mindez a mi kutatdsunk szdmara? Egyrészt azt, hogy az aggregilt regi-
onalis (nagytaji) adatok hasznalata értelmezési problémakhoz vezethet, mivel példaul a
régiokon beliili szallitasi koltségek nagyobbak lehetnek, mint a régiodk kozott. Masrészt, a
regiondlis adatokbdl nem kovetkeztethetiink a piacok megyei szintli integraltsagara.
Harmadszor, esetiinkben a tranzakcids koltségek modellezéséhez inkabb kevésbé agg-
regalt (megyei szintil) adatok sziikségesek.
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Resume

The geographical separateness of markets is especially important in agriculture because agricultural
products are often in bulk and/or perishable, and consumption may be spatially separate from production,
therefore transportation is expensive (Sexton et al., 1991). By spatial integration of the market they mean that a
certain period of time is required by the time external shocks are transformed through spatially separate
markets. In imperfectly integrated markets price information may send false signals for making production and
marketing decisions. When such effects are present, market price changes between individual regions do not
necessarily react to relevant economic conditions (Goodwin and Schroeder, 1991). Price transmission studies,
however, have been concerned only with temporal aspects of commercial margin and vertical relations between
many different levels of vertical food chains. Agricultural prices have not been analysed horizontally or
spatially in Hungarian literature up to now. This article aims at remedying this deficiency in case of Hungary. In
their research, the authors attempt to map the spatial integration of the Hungarian milk market by applying an
error correction method (VECM) and a threshold co-integration method (TVECM).



	beloldal.pdf
	eszam.pdf
	faluvegi.pdf
	bakucs_ferto.pdf
	koros_szabo.pdf
	bozsikne_szucs_takacs.pdf
	horvath.pdf
	szebenyi_anita.pdf
	pasztor.pdf
	kovacsicsne.pdf
	koszegfalvi.pdf
	hirdetes.pdf



