
 
 
BAKUCS LAJOS ZOLTÁN – FERTŐ IMRE 

A mezőgazdasági árak térbeli integrációja  
a magyar tejpiacon∗ 

Az elmúlt évtizedben a mezőgazdasági árak alakulását elméleti és gyakorlati szem-
pontból egyaránt vizsgálta a hazai szakirodalom. Fertő (2000) rámutatott, hogy elmé-
letileg a mezőgazdasági árak hosszú távon csökkennek, illetve a pozícióik romlanak az 
ipari árakhoz képest. Orbánné Nagy Mária (2002, 2003) vizsgálatai szerint a magyar 
termelői és fogyasztói árak konvergáltak az EU-árakhoz, illetve számos esetben már az 
EU-csatlakozás előtt el is hagyták azokat. Bakucs és Fertő (2006) a makrogazdasági 
mutatók, valamint a mezőgazdasági változók közötti lehetséges kölcsönhatást vizsgálták. 
Eredményeik azt mutatják, hogy a mezőgazdaság termelői-árindexe lényegesen nagyobb 
mértékben reagál a makrogazdasági környezet változásaira, mint az élelmiszerek 
fogyasztóiár-indexe. A másik kutatási irány, követve a nemzetközi irodalmat, a keres-
kedelmi árrés, valamint a termelői és fogyasztói árak közötti transzmisszió vizsgálata 
volt. Mészáros és Popovics (2004), valamint Bakucs (2005a) részletesen foglalkoztak az 
ártranszmisszió nemzetközi irodalmával, illetve annak elméleti és módszertani hátterével. 
Bakucs (2005b) a hazai sertéshúspiacot vizsgálva úgy találta, hogy a hiedelmekkel ellen-
tétben az ártranszmisszió szimmetrikus, míg Popovics és Tóth (2006) eredményei szerint 
a magyar tejvertikumot aszimmetrikus ártranszmisszió jellemzi. Az ártranszmissziós 
tanulmányok azonban idáig csak a kereskedelmi árrés időbeli aspektusaival és az 
élelmiszer-vertikumok különböző szintjei közötti kapcsolatokkal foglalkoztak. A mező-
gazdasági árak horizontális, illetve térbeli elemzésére idáig nem került sor a hazai 
szakirodalomban. 

A piacok földrajzi elkülönülése különösen fontos a mezőgazdaságban, mert a 
mezőgazdasági termékek gyakran ömlesztett jellegűek és/vagy romlandók, s a fogyasztás 
területileg is elkülönülhet a termeléstől, ezért a szállítás költséges (Sexton és társai 1991). 
A piac térbeli integrációja esetében is bizonyos idő szükséges, míg a külső sokkok hatá-
sai megjelennek a térben elkülönült piacokon. A tökéletlenül integrálódott piacokon 
azonban az árinformáció helytelen jelzéseket adhat a termelői, valamint marketing-
döntések megalapozásához. Ráadásul előfordulhat például, hogy az állatállomány egyik 
régióban csökken, míg a másikban nő, a regionális árak divergálnak, mert az ár-
információ terjedése a régiók között tökéletlen. Ilyenkor az egyes régiók közötti piaci 
árváltozások nem feltétlenül a releváns gazdasági feltételekre reagálnak (Goodwin és 
Schroeder 1991). A térbeli ártranszmisszió jelenségét régóta vizsgálja a nemzetközi 
szakirodalom. A probléma relevanciáját jól mutatja, hogy empirikus módszerek egész 
sora fejlődött ki az ártranszmisszió vizsgálatára a térben elkülönült piacokon (Fackler és 
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Goodwin 2001). Az áradatok gyakran nem stacionárius jellege miatt az újabb kutatási 
eredmények olyan ökonometriai technikák alkalmazását hangsúlyozzák, amelyek 
képesek kezelni a nem stacionárius, ellenben kointegrált adatokat. Az eddigi tanul-
mányok szinte kizárólag az Egyesült Államok különböző részpiacaira koncentráltak (lásd 
Fackler és Goodwin összefoglalóját 2001), kivéve Serra-t és társait (2006). Különös 
módon azonban nem született eddig vizsgálat, amelyik a kelet-közép-európai országok 
mezőgazdasági árainak térbeli integrációjával foglalkozott volna. Az árak térbeli alaku-
lása az átmeneti országokban talán még nagyobb jelentőségű, mint a fejlett országokban, 
a piaci intézményrendszer fejletlensége, illetve nem hatékony működése miatt. 

A cikk ezt a hiányt kívánja pótolni Magyarország esetében. Kutatásunkban a hazai 
tejpiac térbeli integrációját próbáljuk hibakorrekciós (Vector Error Correction Model, 
VECM), illetve küszöb-kointegrációs (Threshold Vector Error Correction Model, 
TVECM) módszerekkel feltérképezni. A tanulmány a következőképpen épül fel: először 
röviden áttekintjük az elméleti és módszertani hátteret, majd ezután a magyar tejvertikum 
főbb vonásait tárgyaljuk. Végül a felhasznált adatokat, valamint az empirikus ered-
ményeket mutatjuk be. A tanulmányt a következtetések, valamint további kutatási 
kérdések megfogalmazásával zárjuk.  

A piacok horizontális integrációjának elmélete és módszertana  

Elméleti háttér 

A mezőgazdasági termékek térbeli integrációjának vizsgálatát széles körben 
használják a mezőgazdasági piacok hatékonyságának elemzésére. A tökéletesen integrált 
piacok általában hatékonyan is működnek. A regionális árkülönbségek elméletének két 
axiómáját Tomek és Robinson (2003) a következőképpen határozta meg: 
1. Bármely két, egymással kereskedő régió vagy piac esetében az árkülönbség egyenlő a 

transzferköltségekkel. 
2. Bármely két, egymással nem kereskedő régió vagy piac esetében az árkülönbség 

kisebb, mint a transzferköltségek. 
Tekintsünk két térben elkülönült piacot, ahol egy adott termék ára t időpontban P1t, 

valamint P2t. A két piacot integráltnak tekintjük, ha az 1. piacon a termék ára egyenlő a 
szállítási költségekkel (Kt) korrigált 2. piacot jellemző árral, vagyis: 
 P1t = P2t + Kt  (1) 

Kereskedni a két piac között csak akkor érdemes, ha |P1t – P2t|> Kt. Másképpen 
fogalmazva, az arbitrázs1 biztosítja, hogy a térben különálló piacokon forgalmazott egy-
forma termékek árai kiegyenlítődjenek. A piacok horizontális integrációjával foglalkozó 
kezdeti kutatások jellemzően korrelációs és regressziós technikákat alkalmaztak. Ezek a 
korai kutatások általában az egy ár törvényét (Law of One Price, LOP), annak valamilyen 
formáját tesztelték. Tekintsük a (2) egyenletet: 
 P1t  = β0 + β1P2t  (2) 

 
1 Kiegyenlítő kereskedelem, az egyik piacon vásárolt dolog azonnali eladása egy másik piacon az árfolyamkülönbség 
kihasználása érdekében. 
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A LOP szigorú verziója szerint egy adott termék ára a térben eltérő piacokon 
megegyezik, valamint az árak időben tökéletesen együtt mozognak. A (2) egyenlet jelö-
léseit alkalmazva, a LOP szigorú verziója teljesülésének feltétele, hogy β0 = 0, és β1 = 1. 
Mivel a valóságban a szigorú verzió meglehetősen ritkán fordul elő, ezért megfogal-
mazták a LOP gyenge verzióját, miszerint az árak közötti kapcsolat csak arányaiban 
állandó, szintértékük a szállítási és egyéb transzferköltségek miatt különbözik. Ez a (2) 
egyenletben β0 ≠ 0 és β1 = 1 korlátozásokat jelent.  

Az idősorelemzés módszertana újabb fejleményeinek következtében ma már a térben 
elkülönült piacok horizontális integrációjának egy tágabb fogalmát tesztelik kointeg-
rációs eljárással. Ebben az esetben a régiók árainak a hosszú távú együttmozgását vizs-
gálják, az egy ár törvényének a gyenge, illetve erős verziója azonban tesztelhető hipotézis 
marad.  

Empirikus módszertan: stacionaritás 

Az empirikus kutatásokhoz áradatokat szükséges alkalmazni, amelyek azonban az 
esetek nagy többségében nem stacionáriusok, így a klasszikus ökonometriai módszerek 
általában nem alkalmasak kezelésükre. Gyengén stacionáriusnak nevezünk egy idősort, 
ha várható értéke és varianciája konstans, autokovarianciája pedig csak a megfigyelések 
távolságától és nem az időpontjától függ (Darvas 2004). Egy nem stacionárius idősor 
esetében tehát az idősorok várható értéke és/vagy varianciája időben nem állandó. 
Tekintsük az alábbi első rendű autoregresszív, AR(1) folyamatot: 
 yt = ρyt-1 + et,      t =…, –1, 0, 1, 2,…,       ahol  et fehér zaj.  (3) 

A (3) egyenletet stacionáriusnak tekintjük, ha ⎥ ρ⎥ < 1, vagyis a stacionaritástesztek 
tulajdonképpen ekvivalensek az egységgyökök (ρ=1) számának tesztelésével. Mivel a 
gyakorlatban egyszerűbb azt tesztelni, hogy egy változó szignifikánsan különbözik-e 
nullától, ezért a (3) egyenletet kissé átírva, a tesztegyenlet a következő lesz: 
 Δyt=δyt-1+et,       ahol δ=1–ρ,  (4) 
a nullhipotézis pedig: H0:δ=0, a H1:δ<0 alternatív hipotézis ellenében. A nem stacio-
nárius, egy egységgyököt tartalmazó idősort elsőrendűen integráltnak nevezzük, jelölése: 
I(1). Számos egységgyöktesztet fejlesztettek ki (Maddala és Kim 1998-ban részletesen 
tárgyalta a különböző tesztek tulajdonságait), ebben a kutatásban a leggyakrabban alkal-
mazott bővített Dickey–Fuller (ADF) egységgyökteszteket alkalmazzuk.  

Empirikus módszertan: kointegráció 

Több nem stacionárius, illetve nem kointegrált idősor esetében a klasszikus legkisebb 
négyzetek elvére (Ordinary Least Squares, OLS) alapozott regresszió, valamint a stan-
dard statisztikai tesztek torzított becsléseket és/vagy értelmetlen regressziót eredményez-
nek. Ezért az újabb kutatások kointegrációs technikákat használnak, amelyek alkalmasak 
a nem stacionárius idősorok modellezésére.  

A két leggyakrabban alkalmazott kointegráció-teszt az Engle–Granger kétlépcsős 
módszer (Engle és Granger 1987, valamint a Johansen-féle többváltozós eljárás, Johan-
sen 1988). Engle és Granger a kointegrációs kapcsolat reziduumainak stacionaritás-
vizsgálatára alapozzák tesztjüket. Először egy klasszikus OLS-regresszióval becsüljük a 
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hosszú távú kapcsolatot, majd az innen származó reziduumokat egységgyök-teszteknek 
vetjük alá. Ha a nem stacionaritás nullhipotézis elutasítható, akkor a változókat 
kointegráltaknak tekinthetjük.  

A Johansen eljárás előnye, hogy egynél több kointegrációs kapcsolatot (vektort) is 
kezelni tud, valamint, hogy a VECM-rendszer hosszú távú egyensúlyi ponthoz való 
igazodási sebessége könnyen kiszámolható. Az eljárás a többváltozós autoregresszív 
környezetbe ágyazott Maximum Likelihood (ML) módszer, ahol a fehérzaj-reziduumok 
eléréséhez szükséges számú késleltetett változót is beveszünk a modellbe. A teszt során 
az (5) egyenlethez hasonló vektorhiba-korrekciós modellt (Vector Error Correction 
Model, VECM) becslünk: 
 ΔZt = Γ1ΔZt-1 + …+ Γk-1ΔZt-k+1 + ΠZt-k + ΨD + ut,  (5) 
ahol Zt = [P1t, P 2t]’, egy (2x1) a két régió I(1) árait tartalmazó vektor, Γ1 ,….Γk+1 a rövid 
távú paramétereket (esetünkben a változók első differenciáinak késleltetett értékeit) 
tartalmazó (2x2) vektorok, Π a hosszú távú paramétereket tartalmazó (2x2) mátrix, Ψ 
egy (2x11) paramétermátrix, D 11 szezonális dummy (amennyiben szükséges) változó, és 
ut a fehér zaj sztochasztikus komponens.  

Π = αβ`, ahol az α mátrix a egyensúlyi állapothoz való igazodás sebességét méri, β 
mátrix pedig a változók között létező maximum (n–1) kointegrációs kapcsolatot tartal-
mazza. A konstanstól, valamint a lineáris trendtől függően az (5) egyenletből különböző 
modelleket lehet alkotni. Harris (1995) a gyakorlatban előforduló eseteket M1, M2, M3, 
M4 modelleknek jelöli, és a következőképpen határozza meg: az M1 modell nem tar-
talmaz konstanst, az M2 esetében a konstans a kointegrációs térre van korlátozva (jelen 
tanulmányban ez például a régiók közötti szállítási költség abszolút értékét jelölheti), az 
M3 modellben a konstans nincs korlátozva, és trendet nem tartalmaz – ebben az esetben a 
hosszú távú, valamint a rövid távú modell konstansainak egy kombinációja közös 
értékként kerül a rövid távú modellbe –, az M4 esetében pedig a kointegrációs tér a line-
áris időtrendet is mint determinisztikus változót tartalmazza.    

Mivel általában nem tudhatjuk eleve, melyik a helyes a fenti modellek közül, a 
Pantula-elvet (Harris 1995) alkalmazhatjuk, hogy egyszerre teszteljük a helyes modell-
specifikációt, valamint a kointegráció rangját.  

A VECM-modellben a késleltetés hosszát az Akaike információs kritérium (AIC) és a 
Schwarz–Bayesian-kritériumok (SBC) segítségével választjuk ki, majd a nyom- és 
maximum sajátérték-statisztikákkal teszteljük a kointegráció rangját.  

Amennyiben a kointegrációs kapcsolat kimutatható, vagyis az árak hosszú távon 
együtt mozognak, két hipotézist tesztelhetünk. Az első nullhipotézis, hogy β kointeg-
rációs vektor (1, –1) elemekből áll. Amennyiben a nullhipotézist nem utasíthatjuk el, a 
piacokat tökéletesen integráltnak tekinthetjük, ha azonban elutasítjuk, akkor nem töké-
letes integrációról beszélünk. A második hipotézissel a piacok közötti hosszú távú oksági 
viszonyt tesztelhetjük. Ha az (5) egyenlet α vektora egy tetszőleges sorának minden 
eleme nulla, akkor a β vektor kointegrációs együtthatói által meghatározott hibakorrek-
ciós tag nem kerül be az illető sornak megfelelő együttható rövid távú mozgását model-
lező egyenletbe, a változó pedig gyengén exogén lesz a rendszerre nézve. Amennyiben 
egy kointegrációs vektorunk van (két változó esetében ez a maximum), akkor a gyengén 
exogén változó hosszú távon Granger-féle ok-okozati összefüggésben áll a másik 
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változóval (Harris 1995), így tehát megtudhatjuk: a két, térben elkülönült piac árai közül 
melyik a domináns, illetve milyen irányban terjed az árinformáció.  

Empirikus módszertan: küszöb-kointegráció 

Az eddig ismertetett eljárások azt feltételezik, hogy a horizontális ártranszmissziót 
megalapozó funkcionális kapcsolat alapvetően lineáris. A lineáris módszerek alkalma-
ását azonban többen (például Barrett 2001, Fackler és Goodwin 2001, Goodwin és 
Piggott 2001) is kritizálták, mivel nem veszi figyelembe a tranzakciós költségek termé-
szetéből adódó tulajdonságokat. Eszerint létezhet egy bizonyos úgynevezett semleges 
sáv, ahol az árak nem integráltak, vagyis nem kapcsolódnak egymáshoz. Ha azonban a 
piaci sokkok kiváltotta árkülönbség meghalad egy bizonyos küszöböt, az arbitrázs 
működésbe lép, és kiegyenlíti az árakat. A két árváltozó közötti kointegrációs kapcsolat 
inaktív addig, amíg a rendszer az egyensúlyi ponttól túl messze nem csúszik. A semleges 
sávon túl azonban a kointegráció aktiválódik. Másképpen fogalmazva, a küszöb-koin-
tegráció akkor valósul meg, ha a rendszer különböző módon reagál a nagy sokkokra 
(vagyis a küszöbértéknél nagyobbakra), mint a kis sokkokra. Általában a tranzakciós 
költségek nagyságrendjére vonatkozó adatok nem, csupán áradatok állnak rendelkezésre. 
A nem lineáris ártranszmisszió az úgynevezett küszöbhiba-korrekciós (Threshold Vector 
Error Correction Model, TVECM) modellcsalád segítségével tesztelhető. Tong (1983) 
volt a legelső, aki nem lineáris küszöbidősor-modelleket alkalmazott. Tsay (1989), illetve 
Balky és Fomby (1997) fejlesztették ki a küszöb típusú autoregresszív folyamatok 
tesztelési procedúráját. Tekintsük a következő autoregresszív folyamatot: 
 x1t – β1x2t – β2x3t – . . . βkxk+1t = νt, (6) 
ahol νt=ρνt–1+ε. Mint korábban az egységgyökökről szóló részben tárgyaltuk, ha |ρ| 
egyhez közelít, akkor νt nem stacionárius. Balke és Fomby a következőképpen 
határozzák meg a küszöb-autoregressziót: 
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ahol c a küszöbérték, amely elhatárolja a két egymást váltó rendszert. A (7) egyenlet 
könnyedén kiterjeszthető több küszöbértékre is. Tanulmányaikban Goodwin és Holt 
(1999), Goodwin és Harper (2000), valamint Goodwin és Piggott (2001) először a Tsay 
(1989) által szerkesztett teszt segítségével vizsgálják a rendszer nem-linearitását, majd 
amennyiben a linearitás-nullhipotézist elutasítják, egy kétdimenzionális rácskeresést 
alkalmaznak a küszöbértékek meghatározására. A szerzők két módszert ismertetnek a 
küszöbértékek megállapítására. Az első egy rácsmódszerrel keresi a küszöbértéket, amely 
maximalizálja a likelihood-függvényt (Obstfeld és Taylor (1997) nyomán), a másik pedig 
minimalizálja a hibakritérium négyzetösszegét (először Balke és Fomby alkalmazta, 
1997-ben). A (8) egyenlet példa egy két (c1 és c2) küszöbértékkel rendelkező hiba-
korrekciós modellre: 
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Az egyik legkorszerűbb (az empirikus elemzésben immár széles körben alkalmazott) 
Hansen- és Seo-féle (2002) módszer, amely kétváltozós rendszer esetében Maximum 
Likelihood becsléssel egyszerre keresi (rácsmódszerrel) a kointegráló vektor (β) elemeit, 
valamint a küszöbértéket. A szerzők eredeti jelöléseit használva a modell a következő: 
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ahol Xt–1 p dimenziójú I(1) idősorok, amelyek β vektorral kointegrálnak, wt(β)=β’xt pedig 
az I(0) hibakorrekciós tag. Az így kapott küszöbérték szignifikanciáját, vagyis hogy a 
folyamat természete lineáris vagy küszöb-kointegrációt követ, egy Lagrange típusú 
statisztikával lehet tesztelni. A tesztstatisztika nem rendelkezik bizonyított eloszlási 
elmélettel, emiatt a kritikus értékek táblázatba foglalása sem lehetséges, ezért külön-
külön minden becsült TVECM esetén szimulálni kell őket. 

A hazai tejtermelés legfontosabb jellemzői 

Az 1980-as évek végén az állami gazdaságok (21,1%) és a termelőszövetkezetek 
(55,5%) voltak meghatározók a tejtermelésben, az egyéni gazdaságok aránya mindössze 
23,4% volt. Az átlagos tehénállomány a három üzemtípusban a következő volt: az állami 
gazdaságokban 1300 tehén, a termelőszövetkezetekben 300 tehén és az egyéni gazda-
ságokban 1,4 tehén. A tejtermelés szerkezete azonban alapvetően megváltozott az elmúlt 
16 évben. A tehenek száma az 1992. évi 497 ezerről 334 ezerre csökkent 2005-re. A tej-
termelő gazdaságok száma szintén drasztikusan csökkent 1996 és 2005 között: 59%-kal 
az egyéni gazdaságok és 14%-kal a gazdasági szervezetek esetében. Az átlagos tehén-
állomány üzemtípusonként jól illusztrálja a magyar tejtermelés duális szerkezetét. 
Meglepő módon az átlagos tehénállomány csökkent a gazdasági szervezetekben 326-ról 
295-re, míg az egyéni gazdaságokban 2,9-ről 6,2-re emelkedett. 2005-ben a mezőgaz-
dasági szervezetekben tartották a tehénállomány 67%-át, míg az egyéni gazdaságok 
részesedése 33% volt. A tehénállomány visszaesését nem követte a tejtermelés csökke-
nése, mert a tejhozamok ezzel párhuzamosan növekedtek. 



416  BAKUCS LAJOS ZOLTÁN – FERTŐ IMRE 

 

1. táblázat  

Az átlagos tehénállomány üzemtípusonként 

Év 
Egyéni 

gazdaságokban 
Gazdasági 

szervezetekben 
Összesen 

1996 2,9 326 9,4 
1997 3,6 331 10,1 
1998 3,9 359 11,1 
1999 4,3 353 11,5 
2000 3,5 308 10,9 
2001 4,3 320 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 

Forrás: Az Állatállomány c. kiadvány különböző kötetei, Központi Statisztikai Hivatal. 

A tejtermelés szerkezetének jelentős átalakulása felveti a kérdést, vajon hogyan 
hatottak ezek a fejlemények a tejtermelés térbeli szerkezetére?  

2. táblázat 

A tehénállomány Gini-együtthatói 1991 és 2004 között 

Év 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 

Elhorst és Strijker (2003) munkáját követve különböző módszerekkel vizsgáljuk a 
hazai tejtermelés térszerkezetének átalakulását. Az elemzéshez a tehénállomány megyei 
szintű adatait használtuk 1991 és 2004 között. A tejtermelés térbeli koncentrációjának 
elemzésére Gini-koefficienseket használtunk. Eredményeink azt mutatják, hogy a tehén-
állomány térbeli koncentrációja növekedett a vizsgált időszak alatt.  
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3. táblázat 

A tehénállomány Spearman-rangkorrelációs együtthatóinak mátrixa 

 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 0,91 0,98 0,98 0,98 0,98 1,00        
1998 0,90 0,98 0,97 0,97 0,97 1,00 1,00       
1999 0,90 0,97 0,96 0,95 0,95 0,98 0,99 1,00      
2000 0,89 0,99 0,99 0,98 0,98 0,99 0,99 0,98 1,00     
2001 0,82 0,95 0,96 0,95 0,97 0,97 0,98 0,95 0,97 1,00    
2002 0,87 0,95 0,95 0,93 0,94 0,98 0,97 0,94 0,97 0,98 1,00   
2003 0,89 0,95 0,94 0,93 0,94 0,97 0,97 0,95 0,96 0,97 0,99 1,00  
2004 0,91 0,96 0,94 0,93 0,94 0,97 0,97 0,95 0,96 0,96 0,98 0,98 1,00 

A 3. táblázat a tehénállomány Spearman-rangkorrelációs együtthatóit mutatja 1991 és 
2004 között. A koefficiensek értéke az esetek túlnyomó többségében közel van egyhez, 
ami arra utal, hogy nem következett be változás a megyék rangsorában a tehénállomány 
nagyságát illetően. 

4. táblázat 

A tehénállomány Moran I-együtthatói 1991 és 2004 között 

Év Moran I-együttható  

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 

Végezetül, hogy a megyei adatok térbeli szerkezetét vagy trendjét értékelni tudjuk, 
Moran I-statisztikát számoltunk a térbeli autokorreláció vizsgálatára2. A 4. táblázatból 
látszik, hogy az esetek többségében a mutató értéke szignifikánsan különbözik a nullától, 
azaz kimutatható a térbeli autokorreláció léte. 
 

2 A térbeli autokorrelációról lásd részletesebben Cliff és Ord (1981). 
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Összegezve, a hazai tejtermelés térbeli koncentrációja növekedett, miközben az egyes 
megyék rangsora változatlan maradt. Továbbá a vizsgált időszak nagyobb részében 
kimutatható a térbeli autokorreláció. 

Empirikus elemzés és eredmények 

Felhasznált adatok 

Kutatásunkhoz a dobozos tej árának aggregált adatait használtuk három 
magyarországi nagytáj, az Alföld, a Dunántúl és Észak-Magyarország vonatkozásában. 
2004. július 26. és 2006. július 24. között összesen 105 heti fogyasztóitejár-adat áll 
rendelkezésünkre, ami elégséges az elemzés elvégzéséhez. Az adatokat az Agrárgazda-
sági Kutató Intézet gyűjti, és az intézet piaci árinformációs rendszerén 
(https://pair.akii.hu) keresztül érhetők el. A zacskós, a dobozos, valamint a tartós dobozos 
tej árai találhatók a rendszerben. A tartós dobozos tejet kizártuk elemzésünkből, mivel 
ennek nagy részét szupermarketláncokon keresztül, gyakran az adott üzlet marke-
tingpolitikájának megfelelően akciósan értékesítik, ezért nem várható, hogy a régiónkénti 
árak együtt mozogjanak. Így elemzésünkhöz a zacskós és a dobozos tej folyó árát 
használjuk (1–2. ábra). 

1. ábra 

A zacskóstejárak heti alakulása nagytájanként 
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Forrás: Agrárgazdasági Kutató Intézet piaci információs rendszer. 
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2. ábra  

A dobozostej-árak heti alakulása nagytájanként 
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Forrás: Agrárgazdasági Kutató Intézet piaci információs rendszer. 

Empirikus elemzés: stacionaritásvizsgálat 

Az empirikus elemzést a nagytájakat jellemző árak egységgyöktesztelésével kezdjük. 
Az ADF3-teszt (Dickey–Fuller 1979, 1981) eljárást használjuk, az eredmények az 5. 
táblázat első három sorában találhatók. A táblázat második felébe az ársorozatok első 
differenciáinak egységgyökteszt-eredményei kerültek. A tesztek változatos képet mutat-
nak. Az É-Magy._d, valamint É-Magy._z változók konstanssal nem, de konstans és trend 
specifikációval stacionáriusnak tűnnek 5% szignifikanciaszinten. Az idősorok első diffe-
enciáit vizsgálva, az egységgyök-nullhipotézist az összes sorozat esetében elutasítjuk4. 
Figyelembe véve az egységgyöktesztek rossz méret-, illetve erőtulajdonságait, úgy dön-
tünk, hogy mindhárom sorozat egy-egy egységgyököt tartalmaz. 

 
3 Az ADF-teszteket az Eviews 5.0 program segítségével végeztük.  
4 Helyhiány miatt az első differenciák egységgyökteszt-eredményeit itt nem közöljük, ellenben elérhetők a szerzőknél. 
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5. táblázat  

Az ADF egységgyökpróba eredményei 

Változó Specifikáció Késleltetés Teszt statisztika 

konstans 0 –2,68 Alföld_d 
konstans és trend 0 –2,89 

konstans 1 –1,75 Dunántúl_d konstans és trend 1 –1,77 
konstans 2 –2,85 É-Magy._d konstans és trend 0 –4,92 
konstans 2 –2,89 Alföld_z konstans és trend 2 –2,90 
konstans 12 –1,70 Dunántúl_z konstans és trend 12 –1,56 
konstans 4 –1,81 É-Magy._z konstans és trend 0 –9,27 

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

Empirikus elemzés: lineáris kointegráció-vizsgálat 

A következő lépés a kointegráció-elemzés5, amely során megvizsgáljuk, létezik-e 
hosszú távú kapcsolat az árpárok között. Az elemzés eredményeit a 6. táblázatban 
mutatjuk be. 

6. táblázat 

Johansen-féle kointegrációs elemzés (VECM) 

Nyompróba λmax-próbaa) 

Modell Késlel-
tetés H0 statisz-

tika 

95% 
szigni-

fikancia-
szint 

statisz-
tika 

95% 
szigni-

fikancia-
szint 

r=0 11,72 20,26 7,92 15,89 Alföld_d – Dunántúl_d 1 
r=1 3,80 9,16 3,80 9,16 
r=0 20,26 12,32 19,84 11,22 Alföld_d – É-Magy._d 0 r=1 0,41 4,12 0,41 4,12 
r=0 21,37 20,26 19,59 15,89 Dunántúl_d – É_Magy._d 1 r=1 1,78 9,16 4,28 1,78 
r=0 18,06 12,32 18,05 11,22 Alföld_z – Dunántúl_z 1 r=1 0,00 4,12 0,00 4,12 
r=0 20,09 12,32 20,17 11,22 Alföld_z –É-Magy._z 1 r=1 0,01 4,12 0,014 4,12 
r=0 22,10 12,32 22,10 11,22 Dunántúl_z – É-Magy._z 1 r=1 0,00 4,12 0,00 4,12 

Megjegyzés: A késleltetést az Schwarz–Bayes-i információs (SIC), valamint a Hannan–Quinn kritérium (HQ) segítségével 
határoztuk meg. 

a) Maximális saját érték. 

 
5 Az Eviews 5.0 programot használtuk a Johansen-féle kointegrációs elemzésre, VECM-becslésre, valamint az egyes 

hipotézisek tesztelésére. 
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A Pantula-elvet követve szimultán teszteljük a determinisztikus elemeket (konstans, 
trend) a modellben, illetve a kointegrációs vektorok számát. A modellek nagy része az 
M1 (kivétel Dunántúl_d – É-Magy._d, amely az M2 modellt választja). Mind a nyom-, 
mind a maximálissajátérték-próbák azt mutatják, hogy az alföldi és dunántúli dobozostej-
árak nincsenek integrálva, vagyis nincs hosszú távú modellezhető kapcsolat közöttük.  
A többi dobozostej- és az összes zacskóstej-nagytájpáros ellenben integrált, mindegyik 
árpár egy kointegrációs vektort tartalmaz. A kointegrációs elemzés eredményeképpen 
felírhatjuk az árpárok közötti hosszú távú egyenletet (7. táblázat). 

7. táblázat  

Hosszú távú kointegrációs kapcsolat: P1t=β0+β1P2t+e 

Modell β0 β1 LR-teszt, β1 = –1 

Alföld_d – É-Magy._d –  –1,085 
 (0,008)a) 

χ2(1)=12,21b) 

Dunántúl_d – É-Magy._d 287,63 
(80,69) 

–4,049 
(0,786)a) 

χ2(1)=12,97b) 

Alföld_z – Dunántúl_z – –1,08 
(0,006)a) 

χ2(1)=16,38b) 

Alföld_z – É-Magy._z – –0,994 
(0,011)a) 

χ2(1)=0,251 

Dunántúl_z – É-Magy._z – –0,920 
(0,009)a) 

χ2(1)=17,71b) 

a) Standard hibák zárójelben. 
b) 1%-on szignifikáns. 

A Dunántúl_d – É-Magy._d modellt leszámítva egyik modell sem tartalmaz kons-
tanst6, és a nagytájak közötti árak –1-hez közel álló együtthatóval kointegrálódnak. 
Az alacsony standard hibák miatt azonban az értékek szignifikánsnak tűnnek, 
statisztikailag –1-től különbözhetnek. A –1 érték a piacok tökéletes integrációját (kons-
tans híján a LOP erős verzióját) jelenti, míg –1-től különböző együttható nem tökéletes 
integrációra utal. Formálisan Likelihood-arány (LR) próbával teszteljük a β1= –1 null-
hipotézist. Az eredményeket a 7. táblázat utolsó oszlopa tartalmazza. A nullhipotézist 
kizárólag az Alföld_z – É-Magy._z modell esetében nem utasíthatjuk el7, amely esetben a 
piacok horizontálisan tökéletesen integráltnak tekinthetők.  

A VECM-modellek (lásd az (5) egyenletet!) alkalmazkodási sebességet mérő α vek-
torelemeit, valamint ezek szignifikanciáját a 8. táblázatban ismertetjük. 

 
6 Ezt akár a régiók közötti szállítási és egyéb marketingköltségek konstans részének proxijaként is tekinthetjük (Dawson 

és Dey 2002). 
7 A nulla konstans és –1-hez közeli β1 értékek ártól független, arányos tranzakciós költségeket jelentenének. Mivel egyes 

tranzakciós költségeket (például közvetítői jutalék, alkuszdíj, rizikóprémium) ez kizárna, a nem nulla konstans és –1-től 
különböző együttható nem feltétlenül meglepő eredmény, és nem jelenti az integráció hiányát (Goodwin és Piggott 2001). 
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8. táblázat  

Az alkalmazkodási sebesség (factor loading matrix) vektor, α 

Modell Változó α vektor t-statisztikák 

Alföld_d –0,174 –3,245 Alföld_d – É-Magy._d É-Magy._d 0,107 3,197 
Dunántúl_d –0,056 –1,622 Dunántúl_d– É-Magy._d É-Magy._d 0,086 4,191 
Alföld_z –0,345 –3,546 Alföld_z – Dunántúl_z Dunántúl_z 0,167 2,127 
Alföld_z –0,093 –1,938 Alföld_z – É-Magy._z É-Magy._z 0,431 –4,469 
Dunántúl_z –0,02 –0,06 Dunántúl_z– É-Magy._z É-Magy._z 0,576 4,876 

Az egyes α értékeknek megfelelő t-statisztikák nagy része szignifikáns, az LR-tesztek 
eredményeit a 9. táblázatban közöljük.  

9. táblázat  

Gyenge exogenitás (Granger-okság) tesztek 

Modell Változó Exogenitás-teszt LR-teszt statisztika 

Alföld αAlföld_d = 0 χ2(1) = 9,915b) 

Alföld_d – É-Magy._d 
É-Magy. αÉ-Magy._d = 0 χ2(1) = 9,64b) 

Dunántúl ΑDunántúl_d = 0 χ2(1) = 2,45 
Dunántúl_d – É-Magy._d 

É-Magy. αÉ-Magy._d = 0 χ2(1) = 15,155b) 

Alföld ΑAlföld_z = 0 χ2(1) = 11,625b) 

Alföld_z – Dunántúl_z 
É-Magy. ΑDunántúl_z = 0 χ2(1) = 4,55a) 

Alföld ΑAlföld_z = 0 χ2(1) = 3,786 
Alföld_z – É-Magy._z 

É-Magy. ΑÉ-Magy._z = 0 χ2(1) = 19,029b) 

Dunántúl ΑDunántúl_z = 0 χ2(1) = 0,003 
Dunántúl_z – É-Magy._z 

É-Magy. ΑÉ-Magy._z = 0 χ2(1) = 22,002b) 

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

Az Alföld_d – É-Magy._d és Alföld_z – Dunántúl_z modellekben egyik α érték sem 
nulla, ezért egyik nagytáj tejára sem gyengén exogén a másikhoz képest. Ez azt jelenti, 
hogy a nagytájak közötti árinformáció terjedése, ezáltal pedig az okság kétirányú, vagyis 
nincs domináns piac. A Dunántúl_d – É-Magy._d modellben a dunántúli tejár gyengén 
exogén, vagyis a hibakorrekciós mechanizmus nem befolyásolja a rövid távú árképzést. 
Ebből következik, hogy a dobozostej-árinformáció egy irányban, a gyengén exogén 
nagytájról, vagyis a Dunántúlról terjed Észak-Magyarország felé, vagyis az előbbi a 
domináns piac. Ehhez hasonlóan megállapíthatjuk, hogy az Alföld_z – É-Magy._z mo-
dellben az Alföld, a Dunántúl_z – É-Magy._z modellben pedig a Dunántúl a domináns 
piac.  
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Empirikus elemzés: küszöb-kointegrációs elemzés 

Az eddig elemzett lineáris (VECM) modellek tulajdonsága, hogy a horizontális 
transzmisszió független a rendszert ért sokkok mértékétől. TVECM-modellek8 ellenben 
képesek a sokkok mértékének a figyelembevételével meghatározni a nagytájak tejárai 
közötti kapcsolatot. Hansen és Seo (2002) módszerével szimultán becsüljük a kointeg-
rációs együtthatót, valamint a küszöbértéket9. A 10. táblázat első oszlopa a becsült 
kointegrációs együtthatókat, a második a küszöbértéket, harmadik-negyedik az egyes 
rezsimekbe eső megfigyelések arányát tartalmazza. Az utolsó oszlopban a VECM-modell 
nullhipotézist a TVECM-modell alternatív hipotézist tesztelő supLM-statisztika, 
zárójelben pedig a Bootstrap-eljárással szimulált kritikus értékek találhatók.  

10. táblázat 

Küszöb-kointegrációs elemzés (TVECM) 

Modell Kointegrációs 
együttható 

Küszöb I. rezsim, % II. rezsim, % supLM-teszt 
statisztika 

Alföld_d – É-Magy._d 1,60 282 78,4 21,5 12,51 
(13,62)a) 

Dunántúl_d – É-Magy._d 0,26 69,36 70,5 29,4 12,85 
(15,00)a) 

Alföld_z – Dunántúl_z 0,71 40,02 5,8 94,2 12,40 
(15,93)a) 

Alföld_z – É-Magy._z 0,42 54,31 5,8 94,2 19,72 
(17,56)a) 

Dunántúl_z – É-Magy._z 0,57 30,24 5,8 94,2 20,64 
(16,49)a) 

a) 1000 replikáció segítségével szimulált 5% szignifikanciának megfelelő kritikus értékek. 

Két modell, az Alföld_z – É-Magy._z, valamint a Dunántúl_z – É-Magy._z esetében a 
supLM-teszt elutasítja a lineáris modellt a küszöb-kointegráció javára. Elméleti megfon-
tolásból, valamint a VECM-becslés eredményeképpen azt várnánk, hogy a kereső-
algoritmus által meghatározott kointegrációs együttható az 1 értékhez közel legyen. 
A becsült értékek minden esetben 1-től különböznek, emiatt identifikáció híján a küszöb-
értékek nem értelmezhetők. Bár az Alföld_z – É-Magy._z, valamint a Dunántúl_z – É-
Magy._z modellek esetében a küszöb szignifikáns, és a teszt-statisztika elutasítja a line-
áris kointegráció nullhipotézist, az első rezsimbe a megfigyeléseknek mindössze 6%-a 
került, ami 9 megfigyelést jelent, így teljes TVECM-modell becsléséhez hosszabb idő-
sorra lenne szükségünk. 

 
8 A köszöb-kointegráció tesztelésére, köszöbértékek, valamint kointegrációs együtthatók becslésére GAUSS 

programnyelvben írt programok módosított verzióit használtuk. Elérhetők a Hansen B. honlapján 
(http://www.ssc.wisc.edu/~bhansen/). 

9 Az eljárás módosítható úgy, hogy az algoritmus csak a küszöbértéket keresse rácsmódszerrel, a kointegrációs kapcsolatot 
adottnak tekintse. Jelen kutatás esetében, mind elméleti megfontolásokból, mind a lineáris kointegrációs elemzés eredmé-
nyeinek alapján kézenfekvő a kointegrációs együtthatót 1-nek beállítani (tökéletes integráció). Ezáltal az így becsült TVECM-
együttható, valamint a küszöbérték is értelmezhető lenne. A supLM-próba azonban egyik esetben sem tudja elutasítani a lineáris 
modelleket a küszöb-kointegrációs modellek javára, ezért az így kapott eredményeket nem közöljük. 
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Eredmények, következtetések 

Kutatásunkban az ökonometria újabb eredményeinek felhasználásával vizsgáljuk a 
magyar tejszektor térbeli integrációját, a Magyarországot lefedő három nagytáj (Budapest 
adatai Észak-Magyarországnál szerepelnek) zacskóstej- és dobozostej-árainak segítségé-
vel. A magyar tejtermelés térbeli szerkezete az elmúlt másfél évtized jelentős 
változásainak ellenére meglehetősen stabil maradt. Noha a termelés térbeli koncent-
rációja növekedett, a megyék rangsora a termelésben változatlan maradt. Az elméleti 
megfontolások, illetve a külföldi empirikus kutatások eredményei alapján azt várnánk, 
hogy a három nagytáj magas fokon integrált, esetleg a LOP erős verziója érvényesül. 
A zacskóstej-, illetve a dobozostejárak ábráin látszik, hogy a két tejtermék regionális árai 
különbözőképpen viselkednek a vizsgált időszakban. A zacskós tej ára gyakran, de kis 
amplitudóval változik, míg a dobozos tejé kevésbé változékony, ellenben az eseti ár-
változások mértéke nagyobb lehet. Az említett eltéréseket a két termék különbözősége is 
alátámasztja. Először, a zacskós tejet jellemzően egy vagy két napig árusítják, naponta 
érkeznek a szállítmányok, így a napi vagy heti árváltoztatás is könnyebb. Bár a dobozos 
tej különbözik a tartós dobozos tejtől, mégis hosszabb ideig van polcon, mint a zacskós 
tej, emiatt az árváltoztatás is egyszerű. Másodszor, az országosan kiskereskedelemben 
értékesített tejmennyiség 42%-a zacskós, 31%-a dobozos és 27%-a tartós dobozos, tehát 
a nagy mennyiség gyors forgalmazása is indokolja a változékonyságot.  

Ennek megfelelően, az empirikus elemzésben a zacskós tej esetében az összes 
nagytájpáros lineárisan kointegrált, vagyis létezik közöttük hosszú távú kapcsolat. Mi 
több, a konstans tagok nullák, a kointegrációs együtthatók egyhez közeli értékek, ami az 
elmélet alapján várt LOP erős verzióját támasztja alá. A LR-tesztek azonban csak az 
Alföld_z – É-Magy._z modell esetében nem utasítják el a tökéletes integráció null-
hipotézist. Megállapítottuk, hogy az alföldi, illetve a dunántúli zacskóstejpiacok a 
dominánsak, közöttük kétirányú az oksági kapcsolat, de mindketten külön-külön meg-
határozzák az észak-magyarországi zacskóstej-árakat. Megállapíthatjuk, hogy a horizon-
tális integráció a zacskóstejpiac esetében nagyrészt az előzetes várakozásoknak megfe-
lelő, közel áll a tökéletes integrációhoz. 

A TVECM-elemzés az Alföld_z – É-Magy._z, valamint a Dunántúl_z – É-Magy._z 
nagytájpárok esetében a küszöb-kointegráció javára elutasította a lineáris kointegrációt, 
ugyanakkor a kointegrációs együtthatók nem az elmélet alapján várt egy körüli értékek, 
így identifikáció híján a küszöbértékek nem értelmezhetők. Valószínű, hogy kevésbé 
aggregált, például megyei szintű, hosszabb idősorral a TVECM-modell alkalmasabb a 
horizontális integráció kutatására, mint a VECM-modell. 

A dobozostej-piac esetében a Hansen-teszt egyik nagytájpáros esetében sem utasította 
el a lineáris modellt a TVECM javára. Az Alföld_d – É-Magy._d nagytájpáros áll közel a 
tökéletes integrációhoz, a Dunántúl_d – É-Magy._d pár közötti kapcsolat nem az 
elméletnek megfelelő, az Alföld_d – É-Magy._d pár pedig nem is kointegrált, vagyis 
nincs modellezhető hosszú távú kapcsolat a nagytájak árai között. Ezt a meglepő ered-
ményt a felhasznált adatok minősége is okozhatja.   

Kutatásunk eredményeinek értékelésekor szembe kell néznünk az általunk használt 
adatok aggregáltsági fokának problémájával. Az ökonometriai irodalom régóta vizsgálja, 
hogy milyen információs veszteséghez, illetve torzításokhoz vezethet az adatok 
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különböző típusú aggregációja (Shumway és Davis 2001). Mindezek ellenére kisszámú 
tanulmány elemzi ezeket a problémákat tényleges empirikus adatokon. Lyon és 
Thompson (1993) az időbeli és térbeli aggregáció problémáját vizsgálta az alternatív 
kereskedelmiárrés-modellek tesztelésénél. Eredményeik szerint a modellválasztást jelen-
tősen befolyásolja az időbeli és térbeli aggregáció, és a modellválasztást különösen meg-
nehezíti, ha az adatok térben vagy időben aggregáltak. Von Cramon–Taubadel és társai 
(2006) a keresztmetszeti adatok aggregálásának hatását vizsgálták a német élelmi-
szerárakon, üzletszintű adatbázist használva. A szerzők arra a következtetésre jutottak, 
hogy az aggregált adatok félrevezető következtetésekhez vezetnek, ha azokat az üzleti 
szintű ártranszmissziós viselkedésekre akarjuk vonatkoztatni. Ugyanakkor azt is hang-
súlyozzák, hogy eredményeik kontextus-specifikusak. Mindenesetre valószínűnek tűnik, 
hogy az átlagadatokon alapuló empirikus eredmények nem biztosítanak torzításmentes 
képet az egyéni szintű árviselkedésről.  

Mit jelent mindez a mi kutatásunk számára? Egyrészt azt, hogy az aggregált regi-
onális (nagytáji) adatok használata értelmezési problémákhoz vezethet, mivel például a 
régiókon belüli szállítási költségek nagyobbak lehetnek, mint a régiók között. Másrészt, a 
regionális adatokból nem következtethetünk a piacok megyei szintű integráltságára. 
Harmadszor, esetünkben a tranzakciós költségek modellezéséhez inkább kevésbé agg-
regált (megyei szintű) adatok szükségesek.  
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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). 
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