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Bevezetés

A 2004-ben, illetve 2007-ben az Eurdpai Unidhoz csatlakozott orszagok koziil
mindegyik aldirta a Maastrichti egyezményt. Ennek kovetkezményeként ezen orszagok
kotelessége csatlakozni az eurd-zonahoz, ha teljesitik a szerzédésben foglalt feltételeket (Bod
[2010] p 45). A monetaris uniokkal foglalkozé irodalom (pl. McKinnon [1963], idézi
Stazka[2008]]) szerint a csatlakozas akkor elényds, ha a tag orszagok gazdasdganak
struktiraja hasonlit az eur6-zéna orszagaihoz. Igy ugyanis valésziniitlen, hogy valamilyen

kiils6 sokkra a monetaris politikanak orszagonként eltérden kellene valaszolnia.

A kérdés az, hogy ez a feltétel mikor teljesiil. Jogilag a valaszt a maastrichti
kritériumok tartalmazzak, amelyek Iényege, hogy a csatlakozd orszag arszinvonala,
allamadossdga, nomindlis hozamszintje, ¢és arfolyama megfelelden egyiittmozogjon a
tagorszagokéval (Bod [2010] p 45). Kozgazdasagtanilag a csatlakozasra valo felkésziiltséget
az lzleti ciklusok szinkronizaltsagéval szoktak vizsgalni (lasd pl. De Grauwe [2003], idézi
Stazka [2008]). Egy masik, direktebb megkdzelités szerint (Passamani [2008], Stazka [2008]),
ha az 4ru-, t8ke- és pénz- piacok megfeleléen egyiitt mozognak,' akkor teljesiilnie kell az Gn.
nemzetkozi paritasoknak (international parities). Ezek a fedezetlen kamatparitas (Uncovered
Ineterest Rate Parity, UIP), a vasarloer6-paritas (Purchasing Power Parity, PPP) és a
realkamat paritas (Real Interest Rate Parity, RIP), kovetkezésképp ezek teljesiilését érdemes

vizsgalni a jeldlt orszagokban.

Stazka[2008] és Passamani [2008] vektor hibakorrekcidos modell (VECM) keretben
vizsgaljdk, a harom paritas teljesiilését, a konvergenciat egy lineéris trenddel modellezve.
Eredményeik aldtdmasztjak a konvergencia 1étét, de Stazka [2008] a lengyel és német
gazdasag viszonylataban egyik hipotézist sem tudja megtartani. Passamani [2008] a visegradi
négyek (Szlovédkia, Csehorszdg, Magyarorszag, Lengyelorszdg) ¢és Németorszag
viszonylataban orszagonként eltéré eredményeket kapott, de az UIP eclfogadasa nem volt

jellemzd.

Felmertil a kérdés, hogy nem lehetséges-e, hogy ezek az elvarasok tul szigoruak,
kiilonosen annak fényében, hogy az UIP-t altalaban az empirikus kutatasok elvetették. Ennek
megitéléséhez olyan orszdgot kéne vizsgalni, amely feltételezésiink szerint teljesiti a

kritériumokat, csak valamilyen okb6él mégsem tagja az eurd-zénanak. Igy esett a valasztasom

! A szerz6k az ,,integraltak” (integrated) sot hasznaljak, de mivel ez a tovabbiakban félrevezeté lenne, emiatt a
furcsa szohasznalat.



Svédorszagra. Természetesen, az hogy a svéd gazdasag ,érett”-e az eurd-zonahoz valod
csatlakozasra szubjektiv megitélés kérdése’, de a tovabbiakban ebbdl a feltételezésbdl
indulunk ki. Azt kéne tehat megvizsgalni, hogy Svédorszag és az eurd-zona kozott teljesiil-e
az UIP. Ha igen, akkor az elvaras nem feltétleniil tul erds, de ha mégsem, akkor felmeriil a
gyanu, hogy a fentebb hivatkozott szerzok tul szigora feltételekben gondolkodtak, vagy a

Maastrichti kritériumok tul ,,lazak”.

A tovabbiakban a dolgozat elején egy attekintést adok a UIP hipotézisérdl, illetve
annak okonometriai vizsgalatarol. Az irodalom empirikus eredményeinek ismeretében ratérek
a UIP nem teljesiilésének magyarazataira, majd a hosszi tava kapcsolat vizsgalatara. Az
altalam alkalmazott kointegralt VAR (Vektor Autoregressziv) modellkeretben (Johansen-
Juselius [1992]), a nemzetkozi paritasokat egylittesen vizsgalom, ezért roviden ezekre is
kitérek. A masodik részben el6szor a felhasznalt adatokat mutatom be, kiillonds tekintettel az
integraltsag fokara. Ezt koveti egy hagyomanyos UIP teszt, majd a kointegralt VAR keret
bemutatdsa, amelyek alapjan a modell felépitése utdn egy fejlettebb vizsgdlat eredményei

kovetkeznek, majd az 6sszefoglalés.

? Svédorszag hivatalosan nem teljesiti a maastrichti kritériumokat, mert nem lépett be az Exchange Rate
Mechanism II. rendszerbe. (Bod [2010] p 45)



1. fejezet Az UIP bemutatasa

A UIP hipotézise
A fedezetlen kamatparitds megértéséhez eldszor a fedezett kamatparitast érdemes

megvizsgalni, egy tankonyvi példan keresztiil (Sarno Taylor [2003] pp. 6-7). Tegyiik fel,
hogy A szereplének egy egységnyi devizara van sziiksége, valamilyen t+1 idGpontban.
Alapvetben kétféleképpen jarhat el, vagy a piacon megallapodik, hogy B szerepl6tél t+1-ben
adott arfolyamon vesz devizat (ez az arfolyam a hataridés arfolyam: Fy), és igy t-ben
elhelyezheti a pénzét hazai devizaban egy idGszakra kamatozni (i; nominalis kamatlabon),
vagy vesz egységnyi devizat t-ben (S; spot arfolyamon®) és betétbe helyezi azt egy id6szakra a
masik orszag kamatlaban kamatozni (i"t kamatlabon). Mivel mindkét pozicid teljesen
lezarhato t-ben, ezért egy arbitrdzsmentességi feltétellel megallapithaté a hataridds arfolyam
érteke:

_ 1+it
t 1+i%¢

(1) F,

Kompaktabban fogalmazva, a hataridds vasarlas és eladas szintetikusan eléallithatd rendre
egy hitel felvét és vasarlas, illetve eladas és betét elhelyezés kombinaciojaval. Empirikus
vizsgalatok alapjan a kutatok (pl. Simpson [2005], idézi Darvas-Rappai-Schepp [2006]) arra

kovetkeztetnek, hogy a fedezett kamatparitas altaldban teljesiil.

Az UIP lényege ezzel szemben, hogy ha valaki egy egység betétet helyez el egy
idészakra és kamatoztatja azt, majd a kovetkezd iddszakban vesz bel6le devizat (St
arfolyamon), akkor a tranzakcid varhatd értéke (E(Si+1)) meg kell, hogy egyezzen azzal,
mintha a jelenben venne devizat és elhelyezné kiilfoldi betétben. Az 6sszefliggésbol adodik az
UIP egyenlet:

1+ig
1+i*¢

(2) E(St+1) = St

A magasabb kamatlabat fizetd deviza tehat varhatoan leértekelddik az alacsonyabb
kamati devizaval szemben. Sarno [2005] szerint a leglényegesebb eltérés a fedezett és a
fedezetlen kamatparitas kozott (ahogy ezt az elnevezése is mutatja) az, hogy elébbi esetben
nincs bizonytalansag az {izlet megkotésekor, igy befektetdi preferenciatol fliggetleniil

teljesiilnie kell az arbitrazsmentességnek. Az UIP esetében ezzel szemben a jovobeli arfolyam

* Az arfolyamot (Belfoldi/Kiilfoldi) tehat ugy definialtuk, hogy hany egység hazai devizat kell fizetni egy egység
kiilfoldi devizaért



bizonytalansagot rejt magaban, igy elképzelhetd arfolyamnyereség realizaldsa. A két
hipotézisben kozos, hogy mindkettd teljesiiléséhez feltétel, hogy a két befektetési lehetdség

kockazata megegyezzen.

A fedezetlen kamatparités tesztelését a kozgazdaszok csak a 80-as évek elején kezdték
el, habar magat az elmélet mar joval korabban megfogalmaztak. A problémat az jelentette,
hogy a masodik vilaghabori wutdn kialakult un. Bretton-Woods rendszerben a
devizaarfolyamok az amerikai dollarhoz (USD) kotottek voltak. Nixon ugyan 1973
marciusaban feloldotta az aranystandardot, igy elvileg innent6l beszélhetiink lebegd arfolyam
rendszerr6l, de Hansen-Hodrick [1983] azt javasoltak, hogy érdemesebb 1976-t6l tesztelni a
hipotézist. Az 1975-6s Rambouillet konferenciat megel6z6en ugyanis a gazdasagi szereplok
nem lehettek biztosak az 0j rendszer stabilitasaban, emiatt az ekkor 1étrejovo arfolyamok még

mas adat generald folyamatbol (Data Generating Process, DGP) szarmazhatnak.

A Siegel-paradoxon

Eddig egy orszdg szempontjabdl vizsgaltuk a fedezetlen kamatparitast. Viszont a
Jensen egyenlOtlenség segitségével bemutathatd, hogy ha az egyik orszag devizdjat tekintve
arméreének (numeraire) teljesiil az UIP, akkor ennek kdvetkezményeként a masik orszag
devizajara vetitve nem teljesiilhet. Ezt hivjak a szakirodalomban Siegel-paradoxonnak (Siegel
[1972], idézi Sarno-Taylor [2002], pp. 38-40). Az UIP-ot tesztelok a problémat ugy szoktak
feloldani, hogy McCullogh [1975] (idézi Hansen-Hodrick [1980]), javaslatira nem az
arfolyamra, hanem annak természetes alapu logaritmusara®, tesztelik a hipotézist, igy
linearizalva az Osszefiiggést. A log-arfolyamokkal végzett tesztek a deviza specifikaciotol
fiiggetlenek, ¢és elvégezhetdk. A differencialt log-arfolyam (As;) kdzgazdasagilag is értelmes,
kis eltéréseknél jo kozelitéssel az arfolyam szadzalékos valtozasat adja meg. Hasonldan
kényelmes a log-hozam hasznalata, amely a fentiekhez hasonloan jo kozelitése a nominalis

kamatnak, de additiv tulajdonsdga miatt konnyebben kezelhetd. Az 01j egyenletek tehat:
(3.a) fe—Se=1i—1;

(3.b) Et(Sey1—Se) =i — I¢

* Az 6konometria tankonyvek (pl. Woolridge [2002] pp. 183-5) altalaban javasoljak a pénzben mért dolgok
logaritmizalasat, mert ez szamos elény6s tulajdonsaggal bir. Egyebek mellett dsszevethetévé valnak kiilonbozo
évek arai, a valtozok ecloszlasa kozelebb keriilhet a normalishoz, megoldodhat a heteroszkedaszticitas
problémaja, stb.



Sarno-Taylor [2003 p. 32] arra figyelmeztetnek, hogy a probléma kozgazdasagi része
ezzel nem oldodik meg, csak a tesztelhetdség. Az elmélet szerint a fogyasztok a
varakozasokat nem a log arfolyamra, hanem a nominalis arfolyamra vetitik. A tovabbiakban a
tesztelésrdl lesz szo, ezért a Siegel paradoxont megoldottként kezelem, és ha kiilon nem

jelzem, a log-arfolyamokat hasznalom arfolyam néven is.

A hatékony piacok elmélete

Fama[1970] (idézi Mark [2004] p 127) definicioja szerint akkor beszélhetiink
hatékony piacokrél, ha a szereplok minden jelenben elérhetd informaciot felhasznalnak az
arak megallapitasanal. Szerinte az elmélet direkt modon nem tesztelhetd, csak valamilyen
eszkozéarazasi modellen keresztiil. Hansen-Hodrick [1980] a hatékony piacok elméletét ezzel
szemben direkt modon tesztelte, azt vizsgaltdk, hogy a hataridés arfolyam ,.eldrejelzési
hibaja” (a tényleges és a forward arfolyam kozotti eltérés [Swi1-f{]) magyarazhato-e t-ben
ismert valtozokkal. Az elmélet szerint barmilyen bevont valtozonak inszignifikdnsnak kéne

lennie, de ezt a szerzOk nem tudtdk minden esetben elfogadni.

Latni fogjuk, hogy az UIP-ot késdbb nem igy tesztelték. Modszertanilag Hansen-
Hodrick [1980] megoldasa azért volt érdekes, mert heti megfigyelésekkel dolgoztak, de egy
havi hataridés arfolyamokkal. A nagyobb frekvenciaji adatokkal javithato a becslés
hatésosségas, viszont a rovidebb mintavételi, mint eldrejelzési iddszak miatt atfedések
keletkeznek az eldrejelzésekben (és igy az eldrejelzési hibakban is), ami autokorrelalt
hibataghoz vezet. A megoldas a hibatag autokovariancia matrixanak konzisztens megbecslése
® (Heteroszkedaszticitds ¢és autokorrelacid konzisztens, HAC), majd annak hasznalata a
probak sordn. Hansen-Hodrick [1980] azt is megmutattak, hogy az autokorrelacio kisziirésén
alapuld6 FGLS (lasd pl. Woolridge [2012] pp. 176-188 ) eljarasok (Cochrane-Orcutt) nem
eredményeznének konzisztens becslést, mert sériil a hibatag szigorti egzogenitasa. A siirlibb
megfigyelési iddszak és a HAC variancia becslés alkalmazéasaval tehat javithatd a becslés

hatdsossaga. A modszertani kitérd utan térjlink vissza az UIP tesztjeire.

®> Egy becslést akkor tekintiink (aszimptotikusan) hatasosabbnak a masiknal, ha a két becslés (aszimptotikus)
kovariancia matrixa kozotti kiilonbség pozitiv definit (Woolridge [2012] p 44), Hansen-Hodrick [1980] éppen
ezt bizonyitottak. Mark [2004 pp. 130-1] egy Monte-Carlo szimulacioval demonstralja a tobb megfigyelésbol
ered6 hatékonysag novekedést.

®Be lehet latni (pl. Hamilton [1994] pp. 281-5), hogy bar Hansen-Hodrick variancia becslése konzisztens, nem
feltétleniil eredményez pozitiv definit matrixot, ami elvaras lenne a hipotézisvizsgalathoz. Emiatt kés6bb mas
modszereket ajanlottak, amelyek hasonloan konzisztensek, de biztositott a variancia matrix pozitiv definitsége.
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Az UIP tesztelése

McCallum [1994] irasanak elsd felében Osszefoglalja és kiegésziti a 80-as évek
tesztelési eredményeit €s moddszereit, én is ebbdl indulok ki, a tovabbiakban tehat az 6
munkajat foglalom Ossze. A kiinduld hipotézis az, hogy a hataridés arfolyam torzitatlan
elorejelzése a jovobeli spot arfolyamnak. Egy egyszer(i javaslat, hogy megbecsiiljiik az aldbbi
egyenletet, és azt vizsgaljuk, hogy a kapott egyiitthato (1) lehet-e egységnyi, tehat McCallum
(2) egyenlet:

4) Ser1 = A1 + B1fe + €141

Ahol f; a t. idészakban kotheté t+1. id6szakra vonatkozé hatarids arfolyam F;
logaritmusa, s; pedig a t. idészaki spot arfolyam (S;) logaritmusa. Ezek a vizsgalatok (Tryon
[1979], idézi McCallum [1994]) éaltalaban egyhez kozeli egyiitthatot kaptak, alacsony
standard hibaval és igy ezekbdl az UIP teljesiilésére kovetkeztettek. Ugyanakkor, ha
feltessziik, hogy B1 = 1, akkor mindkét oldalbdl kivonva si-t (McCallum [1994], (3. egyenlet)

a null-hipotézis teljesiilése esetén az alabbi egyenletben az egyiitthat6 (B,) szintén egységnyi.

(5) Ste1 — St = a1 + B1(fe — St) + €141

A fenti egyenletek nem azt vizsgaljak, hogy teljesiil-e az UIP, hanem azt hogy a
hataridds arfolyam torzitatlan elOrejelzése-e a jovobeli spot arfolyamnak. Hogy mégis
értelmet nyerjen a dolog, helyettesitsiik be a fedezett kamatparitast, a forward prémium (fi-S)
helyére. Ha az igy kapott egyenletet becsiiljiik, akkor az ugyanaz mintha az (5) egyenletet
becsiilnénk, feltéve, hogy abban o=0". Emiatt az irodalomban szinonimaként kezelik a

torzitatlansag €s a UIP teljestilését.

Az (5) egyenleten alapuldé modell szembetiind hibaja, hogy az illeszkedése gyenge, a
determinécios egyiitthato (R?) értékei McCallum [1994] mérései szerint 0,03 koriil vannak, de
ez csak a kisebbik probléma. A nagyobb gond az, hogy a becslések altalaban szignifikans, de
negativ egylitthatot kaptak, ami éppen forditottja a hipotézisnek. A képet tovabb rontja, hogy

a masodik mddszer eredményei az elsdvel ellentétesek, tehat az a kérdés, melyiknek hihetiink.

Az els6 modell biraloi szerint a valtozok nem stacionerek, emiatt nem tudunk a

becslésekbdl statisztikai kovetkeztetéseket levonni (az sem biztos, hogy szignifikans a bevont

7 Altalaban (pl. Chinn-Meredith [2005]) megengednek nem zérus o-t is, id8ben fix orszag kockézati
prémiumot feltételezve.
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valtozo, ez a hamis regresszio problémaja). Hodrick (1987 pp. 27-28, idézi McCallum [1994])
viszont arra figyelmeztet, hogy az els6 modell pont-becslése is konzisztens, emiatt az
integraltsdg nem magyardzza a kétféle specifikdciobol eredd eltérd eredményeket. A két
tesztegyenlet kozott a fé kiilonbség az, hogy az alternativ hipotézis mas, mert az (5)
egyenletet abbol vezettiik, le hogy B1=1. Belathato, hogy (5) helyessége esetén, fliggetleniil
[, tényleges értekétdl, az elsd egyenlet alapvetden egy kointegrald vektort becsiil, st €s fi

kozott €és a becsiilt By egyiitthatd értéke egyhez tart.

Hasonlo logikéaval belathato az is, hogy ha az elsé modell a helyes specifikacio, akkor
ennek kovetkezményeként (f; — S;) véletlen bolyongasi folyamatot kell hogy kévessen. Ez
utobbi hipotézist McCallum [1994] el tudta vetni, igy arra a kovetkeztetésre jutott, hogy a
masodik specifikaciot érdemes haszndlni, és daltalaban ezzel is szoktdk becsiilni UIP
teljesiilését. Ez tehat azt jelenti, hogy a magasabb kamatot fizetd deviza felértékelddik az
alacsonyabb kamattval szemben, tehat az arfolyam nyereségen keresztiil még prémiumot is
fizet. Errdl a jelenségrol szol a fedezetlen kamatparitéds rejtélye (uncovered interest rate parity

puzzle).

Fama variancia dekompozicioja

Az UIP rejtély felfedezése kapcsan szokas Fama [1984] tanulméanyat hivatkozni (pl.
Sarno [2005]), de lattuk, hogy 1984-ben mar voltak hasonlé eredmények a hatékony piacok
elméletének nem teljesiilésére vonatkozoan. Fama [1984], célja annak a kérdésnek az
eldontése volt, hogy a UIP nem teljesiilése mogott allhat-e idében valtozé kockézati prémium
(Fama definicidja szerint a prémium hataridés arfolyam és a vérhatdé spot arfolyam
kiilonbsége : P = f-E(St+1)). Az UIP rejtély elemzésére Fama két egyenletet irt fel, amelyek
koziil az elsé a kockazati prémiumot jelzi elére a forward prémiummal, amelynek nehéz

kozgazdasagi interpretaciot adni, a masodik pedig a mar megismert proba egyenlet.
(6.a) ft = Sesr = a1+ B1(fe — s¢) + 1641
(6.b) Stv1— St = @z + B2 (fr = St) + €304

Az elgondolas szerint 1 és P, Osszegének egynek kell lenni, ami a két egyenlet
osszeadasabol adodik. Igy viszont a forward prémium variancidjat (Var (f-sp)-t) kétfelé
bonthatjuk, a kockazati prémium és az eldrejelzési hiba varianciajara. Korabban lattuk, hogy
B2 negativ, ami csak akkor lehetséges, ha Cov (Pi,E(St+1-St)) negativ, és abszolut értékben

meghaladja a racionalis el6rejelzés varianciajat (Var [E(Sw1-St)]-t). B1 viszont csakis akkor
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lehet pozitiv, ha teljesiil, hogy Cov (P, E(St+1-St)) magnitudojaban kisebb, mint Var(Py). A két
feltételbdl tehat teljesiilnie kell az alabbi relacionak a kockazati prémium és az eldre jelzett

arfolyam differencia kozott:
(7 Var(P,) > Var(E¢(Ses1 — S¢))

A két becsiilt egyiitthatod (B4, B2) kiilonbségébdl Fama arra a kovetkeztetésre jutott, hogy a két
variancia kozoOtt nagyjabol kétszeres kiilonbség lehet, és az eltérés statisztikailag is

szignifikéans volt.

Fama [1984] legfontosabb eredménye, hogy levezette azokat a sziikséges feltételeket,
amelyeket egy modellnek produkalnia kell ahhoz, hogy negativ egyiitthatot kapjunk az UIP
egyenletben. A feladat Cov(PE(st+1-St)) negativitasa mellett kdzgazdasagi érveket talalni,
illetve modellezni. Az eredmény Ugy interpretdlhatd, hogy amikor kamatldb kiilonbozet
magas, akkor a varhatd kockazat alacsony, és forditva. A tovabbiakban ennek megfeleléen az

UIP nem teljesiilését magyarazé modellekrol lesz szo.

Az UIP rejtély magyarazatai
Az UIP modelleket a kutatok sokféleképpen csoportositjadk (lasd pl. Sarno [2005],

vagy Lyons [2001 pp 2-5]), én alapvetéen két csoportba sorolndm ezeket. Az egyik
megkozelités ugy kezeli a kérdést, hogy empirikus megfigyelésként veszi, hogy az egyenldség
nem teljesiil, és ezt a jelenséget probalja modellezni. Tehat azzal foglalkozik, miért nem
teljesiil az UIP. A kozgazdaszoknak két tipikus vélasza van az anomalidkra, ezek koziil az
egyik a szereplok racionalitdsat kérddjelezi meg. Az UIP kapcsan is sziiletett ilyen
megkozelités példaul a hamis informaciot is felhasznalo Gn. zaj-keresked6k (noise-traders)

modellje (Mark-Wu [1998], idézi Mark [2004] pp. 152-158).

A masik tipikus valasz a tranzakcios koltségek, illetve az informacids aszimmetria
elmélete, és durvan fogalmazva errdl szol a mikrostrukturalis irodalom. Az elképzelés (ahogy
a neve is mutatja) a piac miikodését probalja jobban megérteni. A megkdozelitést Lyons [2001
pp 5-9] szerint az order flow® és a spread-ek vizsgalata kiiloniti el a hagyomanyos,
makrodkonomiai megkdzelitésekt6l. Ebbe a csoportba sorolhatdé Evans-Lyons [2007]
dinamikus sztochasztikus altalanos egyensulyi modellje, Chang [2013] tobbszereplés,
portfolio allokacios megkdzelitése, vagy Lyons [2001 pp 206-220] Sharpe-mutato alapu banki
viselkedést modellez6 magyarazata. Az utdbbi elméletet Sarno-Valente-Leon [2006]

® Az order flow a megbizo oldali tigyleteket jelenti, eléjellel (+: vétel, - : eladas)
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eredményei empirikusan is alatimasztjak, de szamunkra ez a modellcsalad kevéssé érdekes.
Ennek oka, hogy altalaban rovid-tavon vizsgalédnak, empirikusan napi vagy még nagyobb

frekvenciaji, sokszor nem nyilvanos adatbazisokkal. (lasd pl. Huang-Stoll [1997] ,,bid-ask

crer

Egy teljesen masik megkozelités azt a kérdést veti fel, hogy nem lehet-e inkébb
valamilyen 6konometriai oka az UIP elvetésének. Ezek a modellek tehat feltételezik, hogy
teljesiil az UIP, és arra keresik a valaszt, hogy a tesztjeink miért mutatjdk ennek ellenkezdjét.
Az eldzbéekkel parhuzamban az 6konometridnak is vannak tipikus vélaszai a varttol eltérd
eljelit egylitthatokra. A megoldds legtobbszor a reziduum kapcsan keresendd. Az
okonometria tankonyvek (pl. Hamilton [1994] 8. fejezet) szerint a fent kozolt
pontbecsléseknél alkalmazott legkisebb négyzetek moddszere (OLS) akkor eredményez
konzisztens becslést, ha teljesiil a rangfeltétel (nincs egzakt multikollinearitas) és ami
szamunkra fontosabb; ha a hibatag korrelalatlan a magyarazovaltozoval (ortogonalitasi

feltétel), azaz E(X:u;)=0.

A reziduum (a konstanssal egyiitt) minden olyan valtozo egyiittes hatdsat fejezi ki,
amelyeket nem vontunk be a modellbe. Ezeket vagy nem tudjuk megfigyelni, vagy
megfigyelhetjiik, csak a modellbeli alkalmazéasara nincs elméletiink. Visszatérve a feltételre,
ha a reziduum tartalmaz olyan tényezdt, amely korreldl a magyarazovaltozoval, akkor az
inkonzisztenssé teszi a becslést (omitted variable bias, Woolridge [2002] pp. 87-90). A

kockézati prémium modellek szerint ez a kihagyott valtozo a befektetés kockazata.

A fogyasztasalapt eszkozarazasi modellek (1asd pl. Cochrane [2001] pp 8-9 ) 1ényege,
hogy a zéro befektetési igényl portfoliobol elérhetd varhatd hasznossagndovekmény is nulla.
Viszont a fogyasztdi optimalizalas elsérendu feltételét (Euler egyenlet) atalakitva konnyt
belatni, hogy hatékony piacokon a deviza befektetésnek kockazati prémiumot kell fizetnie.
Intuitive az ok nagyon egyszerti, a deviza akkor fizet jol, ha egyébként is magas a fogyasztas
(a hatarhaszon tehat alacsony) €s éppen akkor fizet rosszul, amikor egyébként is alacsony a
fogyasztas. A probléma a fogyasztasalapti megkozelitéssel, hogy Hansen-Jaganathan [1991],
(idézi Mark[2004] pp. 141-2) belattak, hogy a fogyasztd intertemporalis helyettesitési hatar
hajlandésaganak (Intertemporal Marginal Rate of Substituiton, IMRS) variancidja meg kell,
hogy haladja az arfolyam valtozas varianciajat. Mark [2004 p 143] amerikai adatok

vizsgalatabol arra a kovetkeztetésre jut, hogy ennek teljesiiléséhez irredlisan magas kockazat-

13



% Ugyanakkor, Burnside-Eichenbaum-Kleschelsky-

elutasitasi egyiitthatdo lenne sziikséges.
Rebelo [2008] empirikus eredményeik szerint, a szereplék az IMRS ritkan el6forduld
drasztikus megemelkedését drazzak, de ez a megkozelités igazabol a kovetkezd

modellcsaladba tartozik.

Ha a hibatag a szokasos feltevések mellett normalis eloszlasu, akkor nagymértékben
egyszeriisodik a statisztikai kovetkeztetések levondsa. A t statisztikak egzakt ’t’, mig az F
statisztikak ’F’ eloszlast kovetnek (Hamilton [1994] pp. 203-6). Ha azonban a hibatag
mégsem normalis eloszlast, akkor csak az aszimptotikus eloszlds elmélet eredményei
hasznalhatoak statisztikai kovetkeztetésre (lasd pl Hamilton [1994] 7-8. fejezet). Ebbdl
viszont adédik a tal kicsi minta problémaja. Ezen alapul Krasker [1980] peso problem®
megkozelitése, de Lewis [1998] (idézi Mark [2004], pp 146-152) Bayes-i tanulasi modellje is
ide sorolhat6. Ezek az elképzelések azon alapulnak, hogy létezik egy kis valdsziniiségii, de
nagy hatasi esemény (ez a peso esemény), amelyet a szereplok bearaznak a varakozasaikba.
Ennek kovetkezményeként, ha kis mintan vizsgalodunk, nem biztos, hogy bekovetkezik a
peso esemény, és Mi csak az ebbdl fakadoé hozamelvarasok teljesiilést figyeljiik meg. Krasker
[1980] emiatt a szokésos t probafiiggvény eloszlasanak egy ,,ferdité” korrekciojat javasolta,
de ez egy ad-hoc megoldas. Tovabba Sarno [2005] figyelmeztet, hogy furcsa, hogy 1980 ota

egy kismintas tulajdonsag okozza az UIP elvetését.

A csoport talan leghiresebb megkozelitése a monetaris politikai modellek csaladja.
Ennek Iényege, hogy a monetaris politika egy szimultan egyenlet keretében dont a rovidtavia
kamatlabakrol, melynek kovetkeztében torzitottd valhat az (5) egyenlet egylitthatojanak
becslése. (a szimultan egyenletekbdl fakado torzitasrol lasd pl. Hamilton [1994] pp. 233-5).
McCallum [1994] modelljében a monetaris politika kamatszabalya (Taylor szabaly) az
arfolyamtol és multbeli kamatlabaktol fligg. Az egyenletrendszer megoldasaként adodo
arfolyamegyenletben, hihet6 paraméterek behelyettesitésével reprodukalhatoak az
empirikusan megfigyelt negativ egylitthatok. Christensen [2000] empirikus eredményei
szerint az arfolyam jelent6sége nagyon alacsony a kamatszabalyban, ezért elveti a modell

relevancidjat.

% Ez a probléma nem csak a devizapiacokat jellemzi, a pénziigyi szakirodalom a kockazati prémium rejtélyeként
ismeri ezt a jelenséget (lasd pl. Cochrane [2001] pp 98-9)

10 Az elnevezés onnan ered, hogy a mexikoi jegybank a 70-es években fix pezo-USD arfolyampolitkat kovetett,
mégis stabil kamatlab kiilonbozetet figyeltek meg, végiil a mexikoi jegybank a pezo leértékelése mellett dontott.
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Masok, McCallum [1994] elképzelésén alapulva fejlettebb rendszereket terveztek,
tovabbi egyenletek bevonasaval. Empirikus vizsgalatok alapjan (Clarida-Gali-Gertler [1998])
a Taylor szabaly jol jellemezhetd a kibocsatasi réssel (output gap) és az inflacios
varakozasokkal. Meredith-Ma [2002] ebbdl a megfigyelésbdl kiindulva McCallumhoz
hasonlé eredményeket kapott. Backus-Gavazzoni-Telmer-Zin [2010] szerint realis
feltételezések mellett az inflacid és a fogyasztas feltételes heteroszkedaszticitasaval, és az
Epstein-Zin hasznossagfiiggvény bevezetésével magyarazhatd az UIP nem teljesiilése. Chinn-
Meredith [2004] kalibralt modelljében a szimulalt arfolyamok reprodukaltak a f6bb empirikus
megfigyeléseket. Ervelésiik szerint a monetaris politika viszont csak rovid-tivon lehet
hatéassal az arfolyamra, igy hossza tavon teljesiilnie kellene az elméletnek. Ez az elgondolés

vezet a UIP hosszu tavua vizsgalatara.

UIP hosszu tavon
Chinn-Meredith [2005] szerint az UIP-t klasszikusan rovid-tavon tesztelték, mert azt a

80-as években mashogy nem is lehetett. Ma mar nincs ilyen akadély nincs, de a hosszu tava
UIP tesztelése kevéssé kiforrott, ennek modszerét tekintjiik at a tovabbiakban. Egy
kézenfekvé megoldas a rovid tdva UIP egyenletbe értelemszertien helyettesiteni a megfeleld

hozamokat €s arfolyamokat, de ez a gyakorlatban tobb problémat is felvet.

A hosszu tavu kamatldbakrol nehezebb informacidt gylijteni €s nem egyértelmii
mennyi is mondjuk az 6t éves eurd vagy amerikai dollar kamat. Egy megoldas, hogy fix
lejaratt allamkotvények hozamaval dolgozunk, de ezek atlagideje orszagonként eltérhet, igy
nem lenne realis az Osszevetés. Ezt a problémat kikiiszobolhetjiik, ha a hozamgorbe egy
pontjat hasznaljuk, ennek hatranya, hogy valojaban fiktiv befektetések hozamaival dolgozunk.
A képet bonyolitja, hogy a hataridds piac hosszt tdvon kevéssé likvid, igy a forward

arfolyamok sem hasznalhatok a rovid tdvu vizsgalathoz hasonléan.

A fentiek figyelembe vételével Chinn-Meredith [2005] 3 illetve 5 éves fix lejarata
kotvények kamataival vizsgaltak a fedezetlen kamatparitas teljesiilését. A becsiilt egyenlet a
lejaratot leszamitva teljesen megegyezett az eddigiekkel. A vizsgalt orszagokban (USA,
Németorszag, Japan, Svajc, Egyesiilt Kiralysag) az egylitthatok a pozitivak €s szignifikansak
voltak, 6tbol két esetben pedig nem tudtak elvetni a =1 hipotézist. Chinn-Quayyum [2012]
1976 ¢és 2011 kozott 5 és 10 éves allampapir hozamokkal ujrabecsiilték a kérdéses

egylitthatokat, az USD, CHF, GBP ¢és JPY viszonylatdban. A becsiilt koefficienseket pooled
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OLS-el és orszag fix hatasokat feltételezve Fixed Effects*-vel is becsiilték. A kapott
egylitthatok szignifikdnsan nagyobbak voltak 0-nal, de kiilonboztek 1-t6l is, altalaban az FE
becslések eredményei kozelebb voltak a hipotetikus értékhez. Hasonloan, a 2008 utani
idészak kihagyasaval javultak az eredmények, ebbdl a szerz6k arra kovetkeztettek, hogy a

valsag kovetkeztében megvaltozhatott a mogottes DGP.

Darvas-Rappai-Schepp [2006] szerint a hosszi tava UIP becslési eredményeire
vonatkozoban a statisztikai tesztek Ovatossadggal kezelenddk, mert ez esetben is fennall az
atfed6 mintavételi és eldrejelzési idészak problémaja. Elvileg lehetne 5 évente 1-1
megfigyelést hasznalni, de ekkor nyilvan mindGssze négy-6t elemii mintak allnanak
rendelkezésre. A robusztus standard hibdk alkalmazasa nyilvan nem megoldas, mert az 6t
illetve 10 éves hozamoknal, havi adatokat feltételezve rendre 59, illetve 119-ed rendii MA
folyamatokat kéne korrigalnunk. Alexius-Sellin [2012] ezért azt javasoltak, hogy ne a
kotvényhozamot, hanem az egyhavi hosszilejarati kotvény befektetés hozamat
alkalmazzuk™. A modszertan kicsit eltér az eddigiektSl, mert a kdtvénybefektetés hozama
még nem ismert t-ben és fiigghet az arfolyamot t+1-ben mozgaté sokkoktol. Ezért a szerzok
(racionalis varakozasokat feltételezve) az é&ltalanositott momentumok mddszerével
(Generalyzed Method of Moments, ladsd pl. Hamilton [1994] 14. fejezet) végezték a becslést,
instrumentalis valtozoként a multbeli kétvényhozamokat alkalmazva. Alexius-Sellin [2012]
az a=0, B=1 egyiittes hipotézist nem tudtak elvetni, és ebbdl arra kovetkeztetnek, hogy nem a

befektetés idotartama, hanem annak lejarata szamit az UIP teljesiilése szempontjabol.

Chinn-Meredith [2005] az UIP hosszi tava vizsgalatat kointegracidos kapcsolat
fennallasaként is vizsgalja. A szerzOk bar taldltak szignifikdns kointegrald vektort és a
hibakorrekcios egyenletekben az egyiitthatok eldjele is megfeleld. Korabban Johansen-
Juselius [1992] is vizsgalta az UIP-t kointegralt VAR keretben. Szerintiik az 4ru és tékepiacok
szorosan Osszefliggnek, ezért a harom nemzetkozi paritast egyiittesen érdemes vizsgalni.
Mieldtt ezt részletesebben attekintjiik, roviden érdemes kitérni a masik két nemzetkozi paritas

fogalmara is.

' A Fix hatas (Fixed Effects) becslést a tankonyvek akkor javasoljék, ha feltételezziik, hogy a hibatag
valamilyen orszag specifikus, id6ben allando6 hatast tartalmaz (lasd pl. Woolridge [2012] pp. 300-7)

2 Darvas Rappai Schepp [2006] hasonlé modelljiikben ezt az 6sszefiiggést hozamparitasnak nevezik (yield
parity), és egy kibovitett modellkeretben targyaljak a rovid tavu és a hosszl tava UIP kozotti kapcesolatot.
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A vasarlo ero paritas hipotézise
A vasarlo er6 paritas (PPP) attekintése ha masképp nem hivatkozom Rogoff [1996]

klasszikus irasa alapjan késziilt. Rogoff [1996] arra a kovetkeztetésre jut, hogy a PPP
empirikusan nem teljesiil (ezt nevez a vasarlo erd paritas rejtélyének, Purchasing Power Parity
Puzzle), mert a nemzetkozi piacok nem eléggé Osszefiiggdek. Az egy ar elve, miszerint az
arak kiilonbozd orszagok pénzeiben mérve nem térhetnek el egymdstdol mar a Salamanca
iskola kovetdi kozott is megfogalmazodott a XIX. szazadban. Az altalunk gyakrabban
hasznalt megfogalmazas Casseltol [1921] (idézi Rogoff [1996]) szarmazik. A 1ényeg, hogy az
UIP-hez hasonldan az arfolyam valtozasat vizsgaljuk, az arszinvonal valtozasahoz képest,
formalizalva:
St Pt/pt_1

(7) =

Se-1 Pt / .
Prq

ahol Py a belfoldi, mig Py a kiilfoldi arszinvonal S; pedig a spot arfolyam.

Rogoff [1996] szerint Cassel atirasa azért sziikséges, mert az eredeti arszinvonal nem
megfigyelhetd, az alkalmazott arindex problémaja pedig, hogy a mértékegység nehezen
interpretalhatd, mivel értéke a bazis évtol fiigg. Az 6konometria tankdnyvek (pl. Woolridge
[2002] pp. 183-5) erre a problémara is a valtozd logaritmizalasat ajanljak, egy a skalat
megado konstans beiktatasaval. A log valtozokban bekovetkezd kismértékii valtozasok jo
kozelitéssel szazalékos valtozasokkal egyenlok (pl.: Hamilton [1994] p 718) és igy
mértékegységtdl fiiggetleniil értelmezhetok. Kovetkezésképp Johansen-Juselius [1992]
tanulmanyahoz hasonloan, a logaritmizalt szint-idésorokra is felirhatd a PPP. Az altalunk

alkalmazott hipotézis tehat:

8 St = Pt — Pt
ahol py és p; az arindexek logaritmusat jelli.

Visszatérve az elméletre, egy lényegi kiilonbség a PPP, és az UIP kozott, az hogy a
PPP egy arbitrazsmentességi feltétel. A fedezett kamatparitashoz hasonldan tehat a PPP-nek
preferenciaktol fliggetleniil teljesiilnie kellene, de mégsem kezeljiik annyira szigortian az
Osszefiiggést. Az elsé megjegyzés, hogy a szallitasi koltségeket figyelembe kellene venni.
Bizonyos termékek szallitdisa mar annyira koltséges lenne, hogy azokat nem kereskedhetd

(non-tradable) termékeknek nevezziik és igy nem is varjuk el rajuk a PPP teljesiilését
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(Obstfeld-Rogoff [1996] p 202). Ezért el6szor tipikusan kereskedheté (tradable), ipari
termékekre (pl. (Giovannini [1988], idézi Rogoff [1996])) tesztelték a hipotézist, de altalaban
igy is jelentds arkiilonbozetet mértek a vizsgélt orszagokban. Késdbbi vizsgalatok (Frankel
[1990], idézi Rogoff [1996]) hosszu tava adatsorokon talaltak ugyan bizonyitékot a hipotézis
fennallasara, de ezek kiilonféle specialis (pl. haborus, hiperinflacios stb.) adatokat is
tartalmaztak, masrészrél nagyon lassu volt a konvergencia, minddssze 15% évente. Az UIP-

hez hasonléan PPP nem teljesiilésére is sziilettek modellek, ezekbdl tekintiink at néhanyat.

A klasszikus kozgazdasagtani magyarazatok a PPP kapcsan is felmeriiltek. Rogoff
[1996] szerint az anomalia eredhet egyszerlien tokéletlen informaltsagbol, vagy tranzakcios
koltségekbdl. Egy adott orszagon beliil is a boltok arai eltérhetnek egymastdl, ha elég nagyok
a tavolsagok, akar helyi monopo6liumok is kialakulhatnak. Engel-Rogers [1995] (idézi Rogoff
[1996]) azonban kanadai és USA-beli nagyvarosok vizsgalataval kimutattak, az orszagok
kozott 1étezik szignifikans orszaghatar effektus (,,border effect”). Pusztan az a tény, hogy egy
termék kiilfoldi, ceteris paribus (tehat azonos tavolsag, és mas kontrollvaltozok feltételezése
mellett) varhatoéan eltériti az arat. A szallitasi koltségeken tul valamilyen direkt (pl. vam),
vagy indirekt (pl. specialis minéségi szabalyozas) modon az orszagok korlatozzak a
nemzetko6zi kereskedelmet igy az egy ar elvét. Rogoff [1996] arra figyelmeztet, hogy még a
latszolag kereskedhetd termékekben is a hozzaadott érték elég nagy része nem kereskedhetd is
lehet. Klasszikus példaja a szupermarketben kaphaté banan, amely elsd ranézésre
klasszikusan kereskedheté termék, de értékében a legnagyobb részt mégis az eladaskor,

szallitaskor felhasznalt tOke és munka hatarozza meg, amely nem kereskedheto.

Az egy ar elvének nem teljesiilésére formalizaltabb modellek is sziilettek. Ezek a
megkozelitések a fejlettebb orszagok magasabb bérszinvonalat magyarazzak, amelybdl mar
konnyen levezetheté az anomalia. Talan a legismertebb ilyen modell, a Balassa-Samuelson
hatas (Balassa [1964], Samuelson [1964], idézi Rogoff [1996]), amely azon alapul, hogy a
fejlettebb orszadg ipara nem csak fejlettebb, hanem relative is fejlettebb, ami magasabb
bérszinvonalat eredményez. Egy masik megkdzelitésben (Lipsey[1983], Bhagwati [1984],
idézi Rogoff [1996]) a nemzetkodzi tOkepiacok nem teljesen hatékonyak, igy a fejlettebb
orszagok magasabb tdéke-munka ardnnyal rendelkeznek, és magasabb bérszinvonallal.
Empirikusan a Balassa-Samuelson hatas tankonyvi példaja (Obstfeld-Rogoff [1996] pp 212-4)
a japan yen real-felértékelddése az USA dollarral szemben. Froot-Rogoff [1991] (idézi
Rogoff [1996]) vizsgalatai szerint az eurdpai orszagokra ez a magyarazat nem kielégit6. Ez

vezetett a gazdasagpolitikai intervenciok vizsgalatahoz.

18



Egy stilizélt tény, hogy a fiskalis expanziok jol magyardzzdk a realarfolyam
valtozasokat. A magyarazat egyszerdi, a fiskalis politikai keresleti sokkok altalaban nem
kereskedhetd termékeket érintenek, igy azok arait novelik. A megkdozelités hatranya, hogy
keresleti sokkokkal legfeljebb az egyensulytol valé rovid tavu eltéréseket tudunk magyarazni.
Az UIP-hez hasonloan a monetaris politika hatasat vizsgélta Clarida-Gali [1994] (idézi
Rogoff [1996]) VAR modellel. Eredményeik szerint a monetaris politika is inkdbb atmeneti
hatassal lehet a realarfolyamra. Kovetkezésképp az UIP-hez hasonldéan hosszu tavon vizsgalva
a PPP-nek fenn kéne allnia és a gazdasagpolitikai beavatkozasok miatt leginkabb ebben a

kontextusban érdemes vizsgélni a kérdést.

A realkamat paritas
A realkamat paritds (Real interest rate parity (RIP)) az eddigiek fényében

meglehetésen egyszerien kovetkezik. Az arbitrazsmentességbdl kovetkezden két azonos
kockazati befektetésnek azonos realhozamot kellene eredményezni, orszagtol ¢&s
preferenciaktol fiiggetleniil. A hipotézis tehat, hogy a belfoldi (r;) és kiilfoldi (r; ) realkamatok

megegyeznek. A realkamatlab definicidjat jelentd Fisher-egyenldség:

9) e = iy — Ap;

¢s a racionalis varakozasok felhasznalasaval (Juselius-MacDonald [2004]), valamivel

informativabb és 6konometriailag tesztelhet6 kifejezéshez jutunk:

(10) It —if = Apey1 — ApPisq

Belathat6, hogy ha teljesiil az UIP ¢és a PPP is, akkor ennek kdvetkezményeként teljesiil a RIP
is (Lambelet-Mihailov [2005], idézi Stazka[2008]). Mivel a kovetkezo fejezetben bemutatasra
keriil, hogy az altalam hasznalt kointegralt VAR keretben a RIP tesztje az UIP-vel

megegyez0, ezért erre a hipotézisre nem térek ki részletesebben.

Nemzetkozi paritasok, kointegracios keretben
Eddig a nemzetkdzi paritasokat szigoru értelemben vizsgaltuk. Az altalam vizsgalt

kointegracios kapcsolat fennallasa megengedi az egyensulytol valo eltérést, de csak ideiglenes
sokk hatasként értelmezve. Konkretizalva, azt vizsgaljuk, hogy az aldbbi atrendezett

nemzetkozi paritas egyenletekben g, &, illetve v, hibatagok stacionerek-e.
(11.a) (St41 —Se) — e —if = &
(11.b) St — Dt +0i =&
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(11.¢) it —if — (ADey1 — DPry1) = Ve

Latszolag a kointegralt VAR modell adott, azonban a hipotézisvizsgalat igy sem
egyértelmil. Johansen-Juselius [1992] szerint az UIP tesztje leegyszeriisddik, mivel
egyensulyban E(Asw1)=0, ezért a hipotézis valdjadban a kamatlab differencia stacioneritas
tesztjének feleltethet6 meg. A PPP és a RIP vizsgalata viszont kevéssé egyértelmii. Stazka
[2008] és Passamani [2008] modellje leginkabb Juselius-MacDonald [2004] munkdjan
alapultak. Ezekben a tanulméanyokban az inflaciot is egységgyok folyamatként modellezik
(tehat az arszinvonal masodrendben integralt, 1(2)), emiatt a kointegrald kapcsolatba is az
inflacio keriilt. Johansen-Juselius [1992] ezzel szemben I(1) arszinvonalat feltételez, és
(feltehetbleg ezért) nem vizsgalja a RIP teljesiilését. Ha ugyanis az arszinvonal I(1), akkor a
Fisher egyenletbe helyettesitve konnyen lathatd, hogy a RIP tesztje technikailag az UIP-vel
egyezik meg. Modellezési szempontbdl tehat 1ényegi kérdés, hogy az arszinvonal idésorokat
hogyan modellezziik. En az 1(1) megkozelitést valasztottam, mert az empirikus eredmények

ezt tamasztottak ala, amelyre a kovetkezo fejezetben térek ki részletesen.
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2. fejezet, Empirikus vizsgalat
A felhasznalt adatokrol, egységgyok tesztek

Az elemzésben vizsgalt idOhorizont az 1987 és 2012 kozotti iddszak, mert
Svédorszagra vonatkozolag 1987-t61 all rendelkezésre a bankkdzi kamatlab. A tovabbiakban
Svédorszagot tekintjiik belfoldnek, az eurd-zonat kilfoldnek. Az adatok havi
rendszerességliek, igy 312 megfigyeléssel dolgoztam. Az eurd-zéna 1999-ben jott 1étre®, az
ezt megel6z6 id6szakban az eurd-zéna proxy valtozdjaként Stazka [2008] és Passamani

[2008]-hoz hasonldan a német gazdasagot alkalmaztam.

Az UIP egyenlet kapcsan tisztazni kell, melyik kamatlabra értelmezzik. A
kockazatmentes hozam proxy-jaként altalaban az allamkotvények vagy a banki betétek
hozamaival dolgoznak. En az adatok hozzaférhetésége miatt a két orszagbeli atlagos havi
bankkozi kamatot valasztottam, azaz a Stockholm Interbank Offered Rate (SIBOR), illetve
Frankfurt Interbank Offered Rate-el (FIBOR) dolgoztam. Az adatok a svéd (Sveriges
Rijskbank [2013]) illetve a német nemzeti bank (Deutsche Bundesbank [2013]) honlapjardl
szarmaznak, mindkét idésort havi kamatta alakitottam (12-vel osztottam), hozzaadtam egyet

¢s logaritmizaltam.

A svéd korona / német marka spot arfolyamok (SEK/DEM)' szintén havi atlag
adatok, és a Federal Reserve Bank of Saint Louis (St. Louis FED) adatbazisanak
felhasznalasaval szamitott keresztarfolyamok, ezeket is logaritmizaltam. Németorszag 1999
januarjatol attért az eurora, ezért korrigalni kellett az iddsort, az atvaltas az Europai Kozponti
Bank [1998] szerinti 1.9558-as arfolyamon tortént. A tovabbiakban a deviza atvaltas miatt

felvaltva hasznalom az eurd és német marka fogalmakat.

Az arszinvonal proxy valtozojaként mindkét orszag esetében az altalanos fogyasztoi
arindex (CPI) adatokat hasznaltam. Passamani [2008] és Stazka[2008] is a harmonizalt
arindex iddsorral dolgozott, amely sok szempontbdl szerencsésebb lenne, de ezek csak 1996-
tol elérhetéek az eurdpai orszagokra, emiatt valasztottam a CPI-t. Az idGsorok a St. Luois
FED adatbazisabol szarmaznak és szezonalisan kiigazitatlan értékek, amelyeket a
logaritmizalas utin TRAMO/SEATS programmal kiigazitottam. A tovabbiakban tehat ezen

1d6sorok integraltsagat vizsgalom.

3 Az eur6 szamlapénzként mar 1999-ben 1étrejott, hivatalos fizetéeszkdzként 2002 januarjatol keriilt bevezetésre
4 A SEK/DEM érfolyam a mi értelmezésiinkben azt mutatja, hogy egy német markaért hany svéd koronat kell
fizetni.
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Az idosorok integraltsagi fokanak meghatarozasa
A szint és differencialt id6sorokra elvégzett egységgyok tesztek (Kibdvitett Dickey-Fuller

(ADF), illetve Phillips Perron (PP) probak) eredményeit a 1. tiblazat tartalmazza'>.

1. Tabldzat,  ADF és PP probak eredménye a szint- és differencialt idésorokon

Egységgyok tesztek p értékei
Szintiddsorok Differencialt idésorok
ADF PP ADF PP
SEK/DEM 0.190 | 0.349 SEK/DEM 0.000 | 0.000
FIBOR 0.309 | 0.265 FIBOR 0.000 | 0.000
SIBOR 0.190 | 0.148 SIBOR 0.000 | 0.000
Svéd CPI 0.038 | 0.076 Svéd CPI 0.045 | 0.000
Német CPI 0.187 | 0.207 Német CPI 0.008 | 0.000
SIBOR/FIBOR kamat spread 0.045 | 0.047

A SEK/DEM arfolyam az ADF és PP proba szerint feltehetdleg egységgyokot
tartalmaz. A SIBOR és FIBOR esetében mindkét proba szerint hasonléan donthetiink
szokdsos szignifikancia szinten és a német ¢és svéd fogyasztdi arindex is valosziniileg
egységgyok folyamat. A fentick kovetkezményeként mindegyik id6ésor differencijat

képeztem és azokat vizsgaltam.

Viérakozasainknak megfelelden ADF és PP teszt szerint az arfolyam log-differenciaja,
hasonldan a két bankk6zi kamat differenciajdhoz nem tartalmaz egységgyokot. A kamatlab
spread esetében 5% szignifikancia szinten elvethetjiik a null-hipotézist, bar a bizonyitékok
nem til meggydz6. Végezetiil, a szokdsos szignifikancia szinten a német és svéd CPI
differenciaja az ADF probak szerint feltehetoleg stacioner. Tehat amellett talaltunk
bizonyitékot, hogy az inflacio 1(0) folyamat. A svéd CPI esetében a dontés nem egyértelmi,

megerdsitésként a PP proba alapjan mar elvethetjiik a valtozo integraltsaganak hipotézisét.

Az arszinvonalat Juselius [2006 2. fejezet] és Stazka [2008], Passamani [2008] is 1(2)
folyamatként kezelte'®, de példaul Johansen-Juselius[1992] 1(1)-ként. Juselius [2006 p 32]
indoklasa szerint ha a folyamat egyszeresen integralt lenne és feltételezziik, hogy a nominal

kamatlab I(1) , akkor a Fisher egyenlet, miszerint a realkamatlab (i;-Ap;) stacioner nem

> A determinisztikus tagokat top-bottom elven adtam a regressziohoz, azaz el3szor konstanst és trendet is
feltételeztem, majd az inszignifikans tag elhagyasaval Gjra futtattam a regressziot, a késleltetéseket a Gretl
program a valtozok szignifikanciaja alapjan automatikusan valasztotta.

1® Az eltéré eredményeket részben indokolhatja, hogy vizsgalatunktél eltéréen Juselius[2006] a GDP defltort,
mig Stazka[2008] és Passamani [2008] a harmonizalt arindexet hasznaltak az arszinvonal proxyjaként
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teljesiilhetne. Az én olvasatomban Vviszont ennek az 6sszefiiggésnek igy nem kéne fennallnia,
emellett Juselius [2006 p 188] is el tudja vetni ezt a hipotézist, dan adatokon. Elképzelhetonek
tartok olyan technolodgiai sokkot, melynek kovetkeztében a realkamatlab perzisztens moédon

megvaltozik, €s igy egységgyok folyamatként jobban jellemezheto.

Két orszag realkamatlab differencidjara vonatkozdan érdekesebb vizsgalni az
Osszefiiggést (ez a RIP), de a kapcsolat 1(1)-es arszinvonal mellett is létezhet, csak
leegyszerlisodik az UIP-re. Kovetkezésképp nem latom elméleti aggalyat annak, hogy az
inflacié 1(0) legyen kiilondsképp inflacios célkovetést végzd monetaris politikak esetében.
Ezért az arszinvonalat az elemzésemben 1(1) folyamatként kezeltem, amelyet a fent kozolt
eredmények is megerdsitenek. Ennek kovetkezményeként, a RIP empirikus vizsgalata
megegyezik az UIP-vel. A kovetkezd részben az UIP teljesiilését vizsgalom a SEK/DEM

arfolyamra vonatkozdan.

Egy ,,klasszikus” UIP modell
Elsoként egy hagyomanyos (,,Fama-egyenlet”) keretében vizsgalom az UIP hipotézisét

Svédorszag és az eurd-zona kozott. A modell:

(12) Sty1 — St = @ + B(fr —st) + €41
A (12) egyenlet becslésének eredményei®’

As;,= 0.00 +0.255 (f, —s;)
(0.001)  (0.48)
[0.002] [0.71]

n=310, R>=0.000

A becsiilt egyiitthatd azt mutatja, hogy a kamatlab spread 1% pontos emelkedése
varhatoan 0,25 szazalékos svéd korona leértékelddést (azaz arfolyam emelkedést) implikal.
Az egyiitthato eldjelét tekintve nem hasonlit masok eredményeire, egyrészrdl az egyiitthatd
pozitiv, masrészrél a becsiilt érték kozgazdasagtanilag sem jelentds és statisztikailag is
inszignifikans. Ennek megfeleléen a modell illeszkedése az R? alapjan mondhatni a
szokasosnal is rosszabb, gyakorlatilag semmit sem sikeriilt magyardznunk az arfolyam

sz6rasabol, ettdl fliggetleniil elvégeztem a reziduum vizsgélatat.

Y7 zarojelben () a standard hibak, kapcsos zardjelben [] a HAC robusztus hibak
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A White proba szerint nem tudjuk elvetni a homoszkedaszticitas null-hipotézisét,
szokasos szignifikancia szinten (p=0.4923). A Breusch-Godfrey proba (2 késleltetésig
vizsgalva) ellenben autokorrelaciot jelez a hibatagban (p=0.000), amit megerdsit a Ljung-Box
statisztika is (1. Abra), igy a becsillt standard hibak inkonzisztensek és a levont
kovetkeztetések is érvénytelenek. A Jarque-Bera proba alapjan egyébként elvethetd lenne a
hibatag normalitasa (p=0.000). A modell 6sszességében nem tul jo, az egyetlen valtozoéhoz

tartoz6 egyiitthato inszignifikans, és a hibatag sem tekinthet6 fehér zajnak (white noise).

Az autokorrelaciora visszatérve, a Breusch-Godfrey proba kapcsan érdemes lehet
megvizsgalni az arfolyam-differencidjanak korrelogrammijat (1. Abra). A parcialis
autokorrelacio fiiggvény (PAC) egy késleltetés utan letorik, az autokorrelacio fiiggvény (AC)
pedig lecseng, tehat: a folyamat jo eséllyel elsérendii autoregresszivnek (AR(1)) tekinthetd.
Egy arfolyam valtozas esetében Kicsit problematikus az elsérendli autokorrelacio, ez ugyanis
azt jelentené, hogy az arfolyamvaltozas elére jelezhet6 az el6z6 idészak alapjan, ami szemben
all a Fama-féle hatékony piacok elméletével. Szamitasaim szerint az AR(1) modell altal eldre
jelzett eldjelek implikalta kereskedési stratégia hozama elmarad a kockazatmentest6l (a
modellt és a szamitasokat az 1. melléklet tartalmazza). Ezen kiviil nem vettiik figyelembe a
tranzakcios koltségeket és azt sem, hogy mintan beliili (insample) elérejelzéssel dolgoztunk,
tehat valdjaban nem is lehetett volna ezzel a stratégiaval kereskedni. Osszegezve, a vizsgalat

alapjan a SEK/DEM piacon nem sériil a hatékonysag hipotézise.

1. Abra, A differencialt SEK/DEM arfolyam PAC és AC fiiggvénye, 10 késleltetésig

Autocarrelation Partial Caorrelation AC PAC -Stat Prob
() 1 [@ 1 0316 0316 31.382 0.000
I M i1 2 0067 -0.037 32787 0.000
13 13 3 0129 0132 38.029 0.000
g [ 4 -0.060 -0157 389162 0.000
O: i1 5 0102 -0.036 42459 0.000
e AL G -0.020 0009 42593 0.000
Im g 7 00854 0095 43524 0000
1 i 3 0025 -0.011 43728 0.000
M 1 9 0051 0038 44564 0.000
1A 1 10 0101 0.052 47874 0.000

A fenti UIP modellben robusztus hibak alapjan nem vethetd el statisztikailag a f=1
hipotézis, de az eredmény nem tul meggy6z6. Szokasos szignifkancia szinten (5%) az sem

vethetd el, hogy az egyiitthatd inszignifikans, de igazabdl az sem, hogy val6jaban -1.
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Osszegezve, a becslés annyira pontatlan, hogy ez a modell nem ad vélaszt a feltett kérdésre,
nem tudjuk megitélni, hogy teljesiil-e az UIP. Az eredmények mindesetre azt sugalljak, hogy
a SEK/DEM érfolyam a szokasostol valamelyest eltér, ezért érdemes folytatni a vizsgélatot,

de mas megkdzelitésben, errdl szol a kovetkezo rész.

Kointegracios vizsgalat, az ECM feliras18

Az elméleti attekintésben ismertetett, illetve a fentebb alkalmazott modszerek mind
kozosek voltak abban, hogy a modellspecifikacio alapjat egy elképzelés, nevezetesen a
fedezetlen kamatparitds adta. Tehat egy kozgazdasagi elmélet alapjan épitett statisztikai
modelliink volt, amelyben azt vizsgaltuk, el tudjuk-e fogadni statisztikailag az elmélet altal
implikalt hipotézist. Haavelmo [1944] (Juselius [2006, p 5]) ezzel szemben azt javasolja,
hogy egy statisztikai modellt épitsiink, és abban probaljunk meg kozgazdasagtanilag értelmes
Osszefiiggéseket azonositani. Erre a modellezési filozofiara épilil az altalam hasznalt
kointegralt VAR modszertana is és igy a dolgozat a kovetkezd része. Esetiinkben az

Osszefiiggés a fedezetlen kamatparitas lesz, az alkalmazott modellrdl szol a kovetkezd rész.

A kiindul6 probléma, hogy az idGsoraink integraltak, ami azt jelenti hogy valamilyen
sokk id6ben ,,felhalmozodik™ benniik (végteleniil perzisztens hatasu). Az igazi akadaly, hogy
a kumulalodé hatas nem megfigyelhet6, ellenkezd esetben konnyiiszerrel kisziirhetnénk az
eredeti valtozobol, megsziintetve annak integraltsagat. Egy megoldas, hogy differencialjuk az
idosort, amellyel nyilvan eltiintethet6 a kumulalt hatis. A modszer hatranya, hogy a
differencialassal elveszithetiink mas, 1ényeges informaciot is. Woolridge [2002 p 423] felhivja
a figyelmet hogy gyakran a differencialt valtozok szorasa alacsonyabb, mint a szintvaltozoé,

¢s emiatt a paraméterbecslések pontatlanabbak lesznek.

Egy masik megoldas azon alapul, hogy keresiink egy masik valtozot, amit éppen
ugyanaz, vagy legalabbis ugyanolyan a sokk mozgat. A kettd linearis kombinacidjaval
Kisziirhetjiik a latens tagot (kumulalt sokkokat), de a differencialassal szemben megmarad a
szint idésorokban rejlé informacio is. Intuitive €z a Iényege a kointegracionak. Formalizalva:
'p’ integralt idosort kointegraltnak neveziink, ha 1étezik olyan linearis kombinacidjuk, amely

alacsonyabb rendben integralt (pl. Juselius [2006] p 79).

18 A kointegracio targyalasa és a modellépités a tovébbiakban szorosan tamaszkodik Juselius [2006] kényvére.
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A vektor egyensuly korrekcios modellek™ (Vector Equlibirum Correction Model,
VECM Juselius [2006 pp. 60-61]) lényege, hogy a szint idsorokra felirt VAR modell
felirhato az alabbi autogregressziv, in. VECM forméaban® (Juselius [2006] 4.8 egyenlet):

(13) Axp = T Ax,_y + TS A%,y + o 4+ T A% _gepq + Xy + DD, + &,

ahol Dy a determinisztikus tagokat jelenti (konstans, trend, binaris (dummy) valtozok),
m ’17 és 'k’ kozotti egész szam, amely az ECM tagban szerepld késleltetést hatarozza meg, a

tovabbiakban ezt egynek tekintem.

Az egyenlet bal oldalan Ax; egy stacioner valtozokat tartalmazé (p x 1) vektor, a
jobboldalon x; pedig nem stacioner valtozokat tartalmaz. Azért hogy az egyenléség
teljesiiljon, vagy a IT matrixnak kellene null-matrixnak lennie, vagy pedig a rangja (r) nem
lehet teljes, ez utobbi a kointegracios kapcsolat lényege. Technikailag tehat, a feladat
IT matrix felirasa o és B’ szorzataként, ahol a és B (p X r) matrixok. A B’x tartalmazza a

kointegracios kapcsolatokat, az o matrix pedig a hibakorrekcios egyiitthatokat.

Lathattuk, hogy a UIP-t6l valo eltérésekre csak rovid tavon tudunk kielégitd
magyardzatot adni. A kointegralt VAR modell elénye, hogy a rendszerben elkiiloniil a révid
tava dinamika és a hossza tava egyensuly, ezért Johansen-Juselius [1992] szerint éppen
idedlis a nemzetkozi paritasok kutatdsdra. Ezen kiviil a modell lehetdséget ad a téke és
arupiacok egymasra hatasanak, de kiilon-kiilon torténé vizsgalatara is. Az eljaras hatranya,
hogy egyrészrdl a korabban vazolt mdodszerekhez képest sokkal tobb valtozoval dolgozunk.
Masrészrdl a kiinduld modell tisztan statisztikai eredeti, ezért a modellépités korantsem
egyértelmli. Nagyon fontos ugyanakkor, hogy a specifikacié jo legyen, mert utana ebbdl
vonjuk le kovetkeztetéseket, ezért kiemelt szerep jut a hibatag vizsgalatanak. Mivel a VECM
modell az eredeti VAR (k) modell egy atirasa, ezért magyarazo ereje és diagnosztikaja nem
valtozik. Miel6tt tehat kointegracios kapcsolatot keresiink, ezt a modellt szeretnénk minél
fejlettebbé tenni, €s csak utdna atalakitani azt VECM alakra. A tovébbiakban tehat ezzel

foglalkozom részletesebben.

19 A szakirodalomban hivjak hibakorrekciés modelleknek is (Vector Error Correction Model)
% A modell tobbféleképpen is felirhato, példaul kétszeres differenciakra is rendezhetd, de ez szamunkra nem
érdekes (részletesebben: Juselius [2006 pp 64-65])
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VAR(k) modell specifikacidoja, diagnosztikai

Az els6 feladat tehat a megkotés nélkiilli VAR (k) modell késleltetésének (K)
meghatarozasa. Ennek meghatarozasahoz gyakran alkalmazott modszer az Akaike (AIC),
Schwartz (SIC) illetve Hannan-Quinn (HQ) Kkritériumok alapjan a legjobb specifikacio
kivalasztasa. Ezek mindegyike a log-likelihood fliggvény értékét illetve egy, a magyarazo
valtozok szaman alapul6 ,,biintetd” tagot tartalmaz (lasd pl. Juselius [2006 p 71]). Esetiinkben
a SIC és HQ alapjan a VAR(1) modell bizonyult a legjobbnak, ezért ezzel dolgoztam tovabb.

A kointegracidos kapcsolatok maximum likelihood becslése azon alapul, hogy a
hibatagra feltessziik, hogy fliggetlen, azonos eloszlasu, és az eloszlas normalis. A Johansen
kointegracios teszt (nyom proba) is ezen a feltételezésen alapul, ezért ezeknek a
hipotéziseknek a tesztelésérdl szol a kovetkezd rész. Szimulacids vizsgalatok kimutattdk
(Juselius [2006] pp 75-7), hogy a nyom proba a heteroszkedaszticitasra €és a reziduum talzott
csucsossagara (excess kurtosis) robusztus. A rezidualis ferdeség (Skewness) és az
autokorrelacio viszont negativan hat a proba erejére, ezért ez utobbi két tényezore forditunk
komolyabb figyelmet. A VAR(1) modellvarakozasaink szerint nem tal meggy6z6, a
diagnosztikak, eredményeit a 2. tablazat tartalmazza (az elvégzett probak leirasat lasd pl.

Juselius [2006] pp 73-7).
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2. Tablazat, A szintvaltozokra felirt VAR(1) modell hibatagjainak diagnosztikéja

VAR(1) specifikacio diagnosztikaja
Autokorrelacio (Godfrey)
késleltetések szama df:25 LM
1 73,52 0,00
2 45,17 0,01
3 57,54 0,00
4 73,70 0,00
Heteroszkedaszticitas (White)
LM (keresztszorzatokkal) 863,377 0,00
LM (keresztszorzatok nélkiil) 569,337 0,00
Normalitas
o3 Ols D-H p
FIBOR 0,02 6,08 73,66 0,00
SIBOr 2,91 19,70 251,80 0,00
német CPI 1,24 8,62 64,55 0,00
svéd CPI 8,90 137,46 2840,26 0,00
SEK/DEM 0,68 6,93 69,52 0,00
p 0,00 0,00
Doornik-Hansen (df:10) 0,00

A White probak alapjan elvetheté a homoszkedaszticitas null-hipotézise. Nagyobb
probléma, hogy a Lagrange Multiplikator (LM) proba szerint (1-4 késleltetésig vizsgalva) a
reziduum valdszinilleg autokorrelalt. A Doornik-Hansen statisztika alapjan a hibatagok
eloszlasa Osszességében, ¢és egyenletenként sem tekinthetd normalisnak. Empirikus
vizsgalatoknal a hibatag normalitasa gyakran nem teljesiil, de a probléma az, hogy 6tbél
harom egyenletben az o3 mutatd szerint az eloszlas ferde, a tovabbiakban tehat ezek

megoldasa lesz a cél.

Egy kézenfekvo oka lehet a fenti probléméaknak a til alacsony késleltetés szam, ezért
logikus megprobalkozni egy VAR(2) modell becslésével ¢és kiértékelésével, amelyet gyakran
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javasolnak (pl. Johansen-Juselius [1992]) kiindulasi pontként. Az eredményeink mintha
inkdbb romlottak volna, a diagnosztikdkat a 2. melléklet tartalmazza. A lényeg hogy az
autokorrelacio és a ferdeség problémaja tovabbra sem oldddott meg és nem is javult. Juselius
[2006 pp 108-9] szerint utobbi két hibajelenség gyakori oka az outlierek kezelésének

clhagyasa, igy a tovabbiakban eszerint kozelitem a kérdést.

Intervencios hatasok a VAR modellben

A modositott VAR modell Iényege roviden a rendellenes megfigyelések (outlierek)
kezelése. Nielsen [2004] az outlierek kezelése kapcsan azt javasolja, hogy az additiv
outliereket (amelyek nem illeszkednek az autoregressziv strukturaba) egyszertien toroljiik az
id6sorbol és illessziink helyette valamilyen értéket (pl. interpolacioval). Ennek megfeleléen
additiv outliernek azonositottam a svéd kamatlab esetében az 1992. szeptemberi kiugro
értéket,? és az eltavolitasa utin TRAMO programmal interpolalt értékkel helyettesitettem. Az
innovativ outlierek Nielsen [2004] vizsgalatai szerint kevéssé hatnak a nyom teszt erejére,
ezért ezekkel (egy esetet leszamitva) nem foglalkoztam, a szinteltolodasokat (level shift)

intervencios dummyk bevonasaval modelleztem.

Juselius [2006 pp 104-5] azt javasolja, hogy a tékepiaci tulzott reakciokat, illetve
hasonl6 sokkokat, amelyek az autoregressziv struktiraban is megjelennek atmeneti
(transitory) dummykkal (O, ..., 0, 0, 1, -1, 0, O, ... , 0), mig a tartésnak bizonyuld
beavatkozasokat tartos (permanent intervention) intervenciéos dummykkal (0, 0,..., 0, 1, 0, O,
.., 0) modellezziik.? Juselius atmeneti dummy javaslata valéjaban egy implicit
paramétermegkotést tartalmaz két tartos intervencidos dummy-ra vonatkozoan (konkrétan azt,
hogy a hozzajuk tartozo egyiitthatok értékei rendre B és -f). Ezért ezeket eloszor két kiilon
binaris valtozéval modelleztem, majd Likelihood Arany (Likelihood Ratio, LR) prébaval
vizsgaltam a megkotés érvényességét. Mieldtt erre részletesen kitérnénk érdemes

részletesebben megvizsgalni a kiilon magyarazandé eseményeket.

Juselius-MacDonald [2004] azokat a 3,5 standard hiba feletti reziduumokat, amelyek

feltételezhetd oka ismert intervencid, kodolja bindris valtozoval. Az altalam végzett hasonld

2'A svéd jegybank az Exchange Rate Mechanism (ERM) felbomlasakor erdteljes devizapiaci
tamadasokkal nézett szembe, de végiil kitartott a rogzitett arfolyam mellett. Ennek kovetkeztében egy
idore 75, majd 500%-ra emelte az egynapos (overnight) kamatlabat (Jonung-Kiander-Vartia [2009]
p95)

%2 A binaris valtozokat Gigy kezeltem, mintha differencialt idésorra irnank fel a modellt. Ennek oka,
hogy a kétlépcsds ML becslés soran el6szor a differencialt idésorbol sziirjiik ki a determinisztikus
hatasokat. (Juselius [2006] p 106)
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vizsgalat eredményeit a 3. melléklet tartalmazza. A tablazatbol szembet(ind, hogy a nagy
valtozasok egyrészrol a 90-es évek elejéhez, masrészrol a 2008-as subprime valsaghoz
kothetok. A 2008-as sub-prime valsag modellezése nyilvan nagyon nehéz, mert még nem all
rendelkezésre elegendé adat, de nem is ez a dolgozat témaja, emiatt ezt nagyvonalibban
kezeltem. Végiil 2008 decemberére és 2009. januarra vontam be tartds intervencios dummy-
kat a visszaes6 kereslet okozta deflacio, illetve a jegybanki stimulus (kamatvagas)

azonositasaként.

A masik specidlisan kezelt id6szak konnyebben modellezheté ezért ezzel
részletesebben foglalkozom. A svéd gazdasagpolitika a 90-es évek elején iranyt valtott, mert
az akkori formajaban fenntarthatatlannd valt a joléti 4dllam rendszere, a reformok egészen
1995-ig, az Eurdpai Uniods csatlakozasig tartottak (Englund [1999]). A fiskalis kiigazitas része
volt az adorendszer atalakitasa, melynek keretében szamos hozzaadott érték add (HEA)
emelést hajtottak végre. 1990. januarban, maérciusaban és jiliusban is 1épett életbe HEA,
illetve egyéb fogyasztasi adoé emelés, majd 1991. januartol kiszélesitették a magasabb kulcsu
HEA korét és tovabbi fogyasztast terhelé adokat vezettek be (OECD [1991] pp. 111-3). Az
intézkedések feltehetdleg beépiiltek az arakba és igy a CPI iddsort tartosan felfelé

mozditottak,?® ezért ezeket tartos intervencios dummy bevonasaval modelleztem.

1992. november 19-én a Svéd Nemzeti Bank (Sveriges Rijskbank) feladta a rogzitett
arfolyam rendszert, amelynek hat4sara a korona a kovetkezd két honap alatt majdnem 20%-ot
gyengiilt a német markaval szemben. Az iddsor abrija alapjan az arfolyam véglegesen
elmozdult, ezért 1992 decemberét is tartos intervencids dummyval kodoltam. 1993. januar 15-
én a svéd jegybank bejelentette (Rijksbank [1993]), hogy a tovabbiakban inflacios célkdvetést

folytat, emiatt 1993. januart is az el6zdekhez hasonldan intervenciés dummyval kddoltam.

% Tobbek kozott az ilyen hatasok elkeriilésére javasolja Juselius [2006 p 105] a GDP deflator alkalmazésat, de
az esetiinkben csak negyedéves rendszerességgel allna rendelkezésre, emiatt dontéttem a CPI hasznalata mellett.
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2. Abra A SEK/DEM log-arfolyam alakulasa, havi atlag adatok
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Az dbrdn szaggatott sziirke vonalak jelzi a rogzitett darfolyam feladasanak idejét, és a

sub-prime valsag kezdetét.

Perron [1989] munkdja ravilagit arra, hogy a trendtorések ¢€s szinteltolodasok
kiilonvalasztasa a ,,regularis” sokkoktol hatassal lehet az egységgyok tesztek eredményeire.
Az id6ésorok abraja alapjan szembetlind, hogy a svéd valsag ,lezarulasa” és a jegybanki
iranyvaltas (lasd lejjebb) kovetkeztében a CPI iddsor meredeksége (2. Abra) jelentésen
megvaltozott. Emellett szinteltolodast is tapasztalunk, feltehetdleg az el6z6 havi arfolyam
valtozas begylriizddéseként. Felmeriilhet a kérdés, hogy ennek modellezésével valtoztat-e az
integraltsag fokan, ezért strukturalis toréssel is teszteltem az egységgyok hipotézist. Englund
[1993] szerint ugyanakkor nem teljesen egyértelmii a gazdasagpolitikai rezsim valtas
bevezetésének idopontja, mert mar kordbban is voltak reformot sugalld 1épések korméanyzati
részrOl. Ezért a strukturalis torés megtalalasa miatt Perron [1997] mddszerével dolgoztam24. A
toréspont helyét az egységgyok probak alapjan hataroztam meg Perron [1997] t, modszere
szerint, a késleltetéseket pedig t-sig” modszerrel, nyolc késleltetésrdl indulva (lasd ugyanott).

Az eredmények egyrészrél megerdsitik a feltételezett 1993. janudri trendtorést. Masrészrol a

4 A probat elvégzd program Varga Balazstol szarmazik, amit eziton is koszonok.
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probafiiggvény értéke alapjan a null-hipotézist tovabbra is elfogadhatjuk minden szokasos

szinten, a folyamat tehat a torés figyelembevételével is integraltnak tekinthetd.

3. Abra, A svéd CPI, szezonalisan kiigazitott havi adatok, 1987-2012
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Az dbran fekete szaggatott vonal jelzi a strukturalis torés helyét, mig a sziirke vonalak

az 1990-91-es HEA vdltoztatdsok, illetve a 2008-as vdlsdg kezdetét jelolik.

A svéd bankkozi kamatldb (4. Abra) a 90-es években kiugré innovativ outliereket
tartalmaz. Englund [1999] szerint a svéd jegybank 1990 és 1992 k6z6tt az arfolyam védelme
érdekében tobbszor is kamatemelésre kényszeriilt, feltehetdleg ezek hatasat 1athatjuk az iddsor
abrajan (8.3 abra). Egy masik magyarazat az 1990-ben kirobbant svéd pénziigyi valsag lehet,
melynek hatterében a 80-as évek tokepiaci liberalizacidja, majd egy ingatlanpiaci lufi allt,
(egy attekintést ad pl. Englund [1999], illetve a 2008-as sub-prime valsag kapcsan ismét
kutatotta valt a téma, lasd pl. Jonung-Kiander-Vartia [2009]). A valsag eredetileg a befektetési
tarsasagok korében indult és innen kozvetve terjedt at a bankokra (Englund [1999]). 1991
decemberében a Nordbanken és a Forste Sparbanken keriilt cs6dkozeli helyzetbe. A két
hitelintézetet allami tokeinjekcioval illetve garanciavallalassal mentették ki (Jonung-Kiander-
Vartia [2009] p. 94), ez magyarazhatta az 1991. decemberi kamatkiugrast, amely a kovetkezd

¢év januarjara lecsengett. Ezt a TRAMO program atmeneti valtozasnak érzékelte, és az idésor
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abraja alapjan is megjelenik az autoregressziv strukturaban, ezért atmeneti dummy

bevonasaval modelleztem.
4. Abra, A stockholmi bankkézi kamatlab (SIBOR) alakulasa, 1987-2012
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Az abran a vonalak a 2008-as valsag kezdetét, az 1991-es bankcsédok idopontjat az

1992 szeptemberi kiugro értéket jelolik

A német bankkozi kamatlab (5. Abra) esetében egyrészrol a sub-prime valsag idején,
masrészrol 1988 juliusdban észleltiink rendellenes megfigyelést. Utdbbi feltehetdleg az 1988
juniusaban bevezetett Basel 1. megallapodas (Bank of International Settlements, BIS [2009])
kapcsan kialakult tkepiaci zavar volt, amelyet tartos intervencios dummyval modelleztem. A
német CPI &bréajan (6. Abra) észlelt kiugro értékek feltehetdleg az tjraegyesitéshez kothetdk.
1991 juniusdban a Bundesbank féléves jelentésében modositotta a pénzmennyiség ndvekedési
itemének tervezett mértékét (Mishkin-Posen [1997]). Emellett 1991 juliusaban emelkedett az
energetikai termékek fogyasztasi addja is (atlagosan 25%-al, OECD [1992] pp. 25-6).
Feltehetéen a két beavatkozas hatdsdra megemelkedtek az inflacids véarakozasok és ennek
kovetkeztében juliusban €s oktdberben az inflacié mértéke is. A svéd esethez hasonldan

ezuttal is intervencios dummykat vontam az egyenletekbe.
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5. Abra Frankfurti bankkozi kamatlab (FIBOR) kamatlab, 1987-2012

008

007 S

006 S

005 4

{004 4

003 _wa

002 +

.001 S

.000

1T 1T T°1 1T T 17 1T 1T T 1T 1T T T T T1 1T T T 1
68 90 92 94 96 98 00 02 04 06 08 10 12

Forras: Deutsche Bundesbank

A szaggatott vonalak a Basel |. megdllapodast és a 2008-as valsag kezdetét jelilik

6. Abra, A német CPI, szezonélisan kiigazitott havi adatok, 1987-2012
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A bevont binaris valtozok leirasat a 3. melléklet tartalmazza. A késébbiekben nem
ezzel a valtozattal, hanem egy kevesebb dummyt tartalmazo, szigoritott modellel dolgoztam.
A megkotés egyrészrdl az atmeneti dummy bevezetésébdl ered. Masrészrdl a bdvitett modell
becslési eredményeinél szembetiind hogy tobb egyiitthatd is hasonld értéket vesz fel, ezért
ezeket Osszevontam egy valtozoba®™. Az atmeneti véltozasokkal egyiitt tobbek kozott
teszteltem, hogy a korabban bevont svéd HEA emelés intervenciok hatasa megegyez6nek
tekinthet6-e, tehat hogy helyettesithetok-e egyetlen binaris valtozéval, amely a tobbi
Osszegekeént all eld. A vizsgalat eredményeit, €s az eredeti modell diagnosztikait a 4. melléklet
tartalmazza. A LR proba szerint az eredetileg bevont 14 intervencios dummy helyettesithet6 8
valtozoval, és az egyszerisito feltételezések mellett nem tudjuk elvetni az atmeneti hatasbol

adodo paraméter megkdtést sem.

Az intervencioktol megsziirt VAR modell diagnosztikait a 3. tablazat tartalmazza. A
rezidualis ferdeség (aiz) problémaja a p érték alapjan feltehetéleg minden egyenletben
megsziint. Az LM proba szerint az elézéekhez hasonldéan a hibatag feltehetdleg
autokorrelalatlan. Ezen kiviil a német- és svéd CPI, valamit SEK/DEM arfolyam egyenletben
a Doornik-Hansen proba alapjan mar a normalitds hipotézise sem vethetd el a szokasos

szignifkancia szinteken. A tovabbiakban a modositott modellel dolgozom tovabb.

% Mi itt a dummykat kontroll véltozoként alkalmazzuk, az értelmezésiik kevéssé érdekes, ezért lehet célszerii
Osszevonni ezeket, hogy kevesebb szabadsagi fokot hasznaljon a modell.
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3. Tablazat, Az intervenciés dummy valtozokkal kiegészitett VAR(2) modell diagnosztikéja

Intervencidsziirt VAR(2) specifikacié diagnosztikaja

Autokorrelacio (Godfrey)

késleltetések szama df:25 LM p
1 40,32 0,03
2 36,51 0,06
3 31,01 0,19
4 19,41 0,78

Heteroszkedaszticitas (White)

LM (keresztszorzatokkal) 1892,31 0,0000
LM (keresztszorzatok nélkiil) 675,84 0,0000
Normalitas
o3 o4 D-H p
FIBOR -0,01 4,62 27,71 0,00
SIBOr 0,17 18,57 591,18 0,00
német CPI 0,16 3,30 2,67 0,26
svéd CPI 0,07 2,7 1,16 0,56
SEK/DEM 0,04 3,49 4,15 0,13
p 0,65 0,00
Doornik-Hansen (df:10) 0,00

A kointegraciés rang meghatarozasa és a modell eredményeli

A kointegracios rang meghatarozasa kulcsfontossagu, a késébb levont kovetkeztetések
szempontjabol, ugyanakkor a kérdés nem egyértelmii. A nyom statisztika kritikus értékei a
bevont determinisztikus valtozoktol fiiggnek. Az altalunk bevont intervencidos dummyk,
amelyek nem feltételeznek trendtdrést a szintvaltozoban, igy aszimptotikusan nincsenek
hatassal a nyom teszt eredményeire (Juselius [2006] p 139). Korabban lattuk, hogy a RIP
feltétele megegyezik az UIP-vel ezért két kointegrald kapcsolatra szamitunk. Ugyanakkor a
kointegraci6é egy statisztikai fogalom, tehat elképzelhetd, hogy az elméletileg azonosithatd

egyensulyi allapotoknal tobb kointegrald vektort talalunk.
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A Johansen-probat a kointegralé vektorra szigoritott trend, és a megkotés nélkiili
(unrestricted) konstans bevonasaval végeztem el. A trend a kointegralé vektorban azért
célravezetd, mert a CPI adatsorok egyértelmiien valamilyen emelkedd trendet kovetnek, a
konstans tagot pedig altalaban érdemes hasznalni, a skalabeli eltérések megjelenitésére (lasd
pl. Juselius [2006] pp. 99-100). A differencialt VAR struktirabol ellenben célravezetének
tlnik kihagyni a trendet, mert az a szint idésorban négyzetes novekedést jelentene. A trend
bevonasa esetén tesztelhetjik annak szignifikancidjat, és ennek eredményeként
értelemszeriien egyszerusithetd a modell. A fentiek értelmében a nyom (lasd Juselius 8.
fejezet) és maximalis sajatérték probak szerint is a Il matrix rangja harom, igy ennek

megfelelden becsiiltem a modellt.

A becsiilt VECM specifikacié tehat:
(14) AXt = U. + FllAXt_l + O(B’Xt_l + (DDt + St
ahol a fentiek értelmében o és B’ rendre (5x3) és (3x5) matrixok.

A ' matrix direkt értelmezése nem feltétleniil célravezetd, mert a kointegrald vektorok
linearis kombinacidi is kointegrald vektorok, ezért a kozgazdasagtanilag értelmes
Osszefliggéseket kiilon teszteljiik. Eloszor a trend szignifikanciajat vizsgaltam (a probak
leirasat lasd pl. Johansen-Juselius [1992], ill Juselius [2006] 10. fejezet), melyet részletesen a
4. melléklet tartalmaz. A null-hipotézist, miszerint a trend egyiitthatdi egyiittesen nullanak
tekinthetok nem tudjuk elvetni 5% szignifikancia szinten, de 10 %-on mar igen. A dontés

tehat nem egyértelmi, én a trend benntartasa mellett dontdttem.

Az altalunk tesztelt erés UIP hipotézis a [1,-1,0,0,0] vektor tesztjezG. Johansen-
Juselius [1992] szerint ennél megengedébb, ha nem a hipotetikus (1,-1) kapcsolatot, hanem
valamilyen eltérd Osszefliggést teszteliink a két valtozd kozott. Formalizdlva a tesztelt
kointegralé vektor [1,a,0,0,0]. Ha ’a’, a hipotetikus értékhez (-1) kozeli, akkor az azt jelenti,
hogy a szigortian értelmezett UIP feltehet6leg valamilyen kiilsé ok folytan stabilan nem
teljesiil. llyen ok lehet példaul valamilyen addzasi kiilonbség vagy tartds kockazati prémium.
A leggyengébb valtozat tagabb 6sszefliggésbe helyezi az UIP-t és parhuzamosan megengedi a
tobbi valtozd kapcsolatat is ez tehat a [1,-1,b,c,d] hipotézis, amelyet nem teszteliink, mert

harom kointegral6 vektor esetében azt a konstrukciobol adédéan nem tudnank elutasitani.

% Ezt a hipotézist tesztelhetnénkHamilton [1994 p 582 ] alapjan is, amely esetinkben a kamatlab spread
stacioneritasanak vizsgalata. Egyrészrol az integraltsagi fokok vizsgalatnal lattuk, hogy a dontés nem
egyértelmil, masrészrol, ezzel a modszerrel nem tudnank azonositani a rendszer hosszl tavu egyensulyat és a
rovid tava dinamikat is.
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Az elvégzett probak eredményeit a 4. tablazat tartalmazza. Az UIP erds valtozatat (H;)
el tudjuk vetni, minden szokasos szignifkancia szinten. A gyenge valtozat (Hs) ugyan
elfogadhato lenne, de a becsiilt vektor (-2.41,1), bar az eldjelek megfeleléek, nem tinik
relevansnak, ezért ez esetben is az UIP elvetése mellett dontottem. A tablazatbol az is latszik,
hogy a PPP hipotézisét (H,) az UIP-vel ellentétben nem tudnank elvetni. Az eredmények tehat
lényegében hasonlitanak Passamani [2008], és ellentétesek Stazka [2008] eredményeivel,

konkrétan az UIP-t el tudtuk vetni, mig a PPP hosszu tavon teljesiilni latszik.

4.Tablazat, Hipotézis vizsgalatok eredményei a kiindul6 VECM modellben

Hipotézisvizsgalat az intervenciésziirt VECM modellben (n=310)

[ I* p p* S trend p
Hy 1 -1 0 0 0 0,0000 0,0003
H, 0 0 1 1 1 -0,0005 0,0889
Hs 1 2,41 0 0 0 0,0000 0,6386
Hy 1 -3,51 0 0 0 0 0,0405

A trendtoréses kointegralt VAR modell

Az iddsor abrdja kapcsan felmeriil a kérdés, hogy nem lehetséges-e hogy a svéd
jegybank iranyvaltasa 1992-93 forduldjan tartbsan megjelent a kointegrald vektorban is.
Lattuk, hogy a CPI iddsor alapjan az inflacié mértéke szemmel lathatéoan alacsonyabb volt
Svédorszagban az inflacios célkovetéses i1ddszakban. Bar a trend ¢€s konstans torés
megjelenitése nem valtoztatatott a szokasos egységgyodk teszt eredményein, érdemes lehet
vizsgalni a torést a kointegralt VAR kereteiben. A modell nyelvére leforditva azt vizsgéltam,
hogy a kointegral6 vektorban az 1993. januari trendtorés bevonasa hogyan valtoztatja meg az
eredményeket. A strukturat mas tekintetben valtozatlanul hagytam, de a médositasok kapcsan
tovabbi dummy valtozokat vontam be, amelyek leirasat az 5. melléklet tartalmazza. A becsiilt

modell Johansen-Mosconi-Nielsen [2000]*” (2.6 egyenlet) alapjan:
£\ Xt-1

(15) Ax, = T Ax,_ 1 + « (yl> ( trend > + ®D, + &
Y2/ \Dsoz.03trend

,ahol Dy az eddigiekhez képest kiegésziilt Dgz02 és Dsosoz binaris valtozoval. A

kointegracios rang meghatarozasa az elsé esethez hasonld, de a trendtorés és a megkotés

2" A tovabbiakban Johansen et al [2000]
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nélkiili szinteltolddas bevonasa miatt a kritikus értékek megvaltoznak. Johansen et al [2000]
azt javasolja, hogy ilyenkor egy megfeleléen valasztott I" eloszldssal kozelitsiik a kritikus
értékeket, én is eszerint jartam el’®. A nyom teszt eredményeit és a modositott p értékeket az
5. melléklet tartalmazza. Az eredeti kritikus értékek alkalmazasaval harom kointegrald vektort
azonositanank mig a modositott kritikus értékek alapjan csak két kointegrald vektort talalunk,
ha szigor@ian vessziik az 5 % szignifikancia szintet. A dontés nem egyértelmi, én a fentiek
ismeretében két Kointegrald vektor bevonasa mellett dontéttem, mert ez volt kiinduld

hipotézisiink, amelyre igy mar bizonyitékot is talaltunk.

5. Tablazat, Hipotézisvizsgalat eredményei a trendtéréses VECM modellben

Hipotézisvizsgalat a trendtoréses VECM modellben (n=310)

: - * torés
i i p p S trend 93:01 p
Hs 1 1 0 0 0 0,0014 | -0,0014 | 0,1091
Hs 0 0 1 1 1 -0,0136 | 0,0136 | 0,2321
- 0,0008 | -0,0008
H7 0 0 L . . 0,1888
1 0 0 0 0 -0,0239 | 0,0239

A CPI iddsorok abraja szerint a svéd jegybank rezsimvaltasat kovetden a két
orszagban hasonld mértékii volt az inflacio mértéke, ezért azt varjuk, hogy a masodik
iddszakban a trend tag és a torés éppen ellentétes hatast lesz, tehat megsziinik a trend. A
hipotézisek mellett tehat még egy megkotést tettem, torténetesen, hogy a trend €s a trendtorés
egylitthatojanak 0Osszege zérus. A probdk eredményeit az 5. tablazat masodik része
tartalmazza. Az UIP hipotézisét”® (Hs) mar nem tudjuk elvetni, szokasos szignifikancia
szinten. A PPP hipotézisét (Hs) az eddigiekhez hasonloan elfogadhatjuk, viszont egyik
esetben sem tudunk sokat mondani a hibakorrekciorol, mert nem ismerjiik az o matrix
tagjainak szignifikanciajat. Mivel két kointegrald vektorunk van, egy kézenfekvé megoldas a
hossza tavh struktira kozgazdasagtani identifikalasa (Juselius [2006] 12. fejezet alapjan),
amely esetiinkben a PPP és UIP egyiittes hipotézise (Hg) lesz. A null-hipotézist ezuttal is
elfogadjuk szokésos szignifikancia szinten, tehat bizonyitékot talaltunk a harom nemzetkozi
paritds hosszi tavil fennallasara. A kamatldbak egyensulyat az UIP, mig a két orszag

arszinvonala és az arfolyam hosszl tava egyensulyat a PPP hatdrozza meg. A kérdés az, hogy

% Ezt a specifikaciot Johansen et al [2000] H,-nek nevezi
% Mivel elfogadtuk a null-hipotézist, értelmetlen tesztelni az UIP gyenge véltozatot
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a rendszer hogyan reagal egy sokkhatasra, amely a valtozokat kitériti az egyenstulybol. Az
identifikacido eredményeként mar az o matrix alapjan megadhaté a révid tava dinamika, és

valaszt kapunk a kérdésre.

A hibakorrekcids egylitthatokat (zarojelben a standard hibakkal) a 6. tablazat
tartalmazza, a szignifikans egyiitthatokat vastagon szedve. A svéd kamatlab egy sokkhatasra
hibakorrekcios magatartast mutat, mig a német kamatlab tallendiil (overshooting), mindkét
hatas mértéke nagysagrendileg azonos mértékli. Probléma, hogy a két hatds mértéke nagyon
alacsony, az egyensulytol vett eltérésnek varhatoan kevesebb, mint két szazaléka épiil be a
kovetkez6 havi svéd kamatlab értékébe. EbbOl kifolyolag, bar elvben az UIP teljesiilhet
hosszl tavon, gyakorlatilag a rovid tava alkalmazkodas nagyon lassu, ami Osszességében a

hipotézis ellen szol.

Az arfolyam, ezzel szemben nagyon erételjes reakciot mutat. A gond csak az, hogy a
kamatlab kiilonbozet sokk hatasara, a szokasos UIP egyenletekhez hasonloan, a hipotetikussal
ellentétes rovid tavu reakciot mutat. Tehat ha az egyensulyhoz képest megemelkedik a svéd
kamatlab, az arfolyam erdsddik és forditva. Mas szoval, a VECM keretben a hossza tava
struktara identifikalasaval rekonstrualtuk a szokvanyos, rovid tdva UIP-re vonatkozo,

elutasito eredményeket.

6. Tablazat, Hibakorrekci6 az identifikalt modellben

Az alkalmazkodas vektorok (o)) UIP és PPP (Hg) esetén
FIBOR -0.01856 -0.00065
(0.0040) (0.00015)

-0.01706 -0.00073

SIBOR

(0.0074) (0.00028)

német CPI -0.011185 -0.002784
(0.04465) (0.00169)
-0.076287 0.0009652

2d CPI

SV (0.06094) (0.00231)
SEK/DEM -1.1895 -0.052228
(0.37534) (0.01423)

Az inszignifikans egyiitthatok kapcsdn felmeriil a két CPI iddsor gyenge
egzogenitasanak (Juselius [2006] pp. 197-8) tesztje. Mindkét hipotézist el tudjuk vetni, a
szokasos szignifikancia szinteken. Ez azt sugallja, hogy valamilyen, arfolyam begytirtizédési

hatas (pass through) jelenhet meg a CPl-ben. A PPP egyenletben a hipotézisiinknek
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megfeleléen rovid tava dinamika leginkdbb az arfolyamot érinti, amely eldjelét tekintve
megfeleld. A  két kamatldb  hibakorrekcidja  bar  statisztikailag  szignifikéns,

kozgazdasagtanilag nem jelentds.

Osszegezve, a trendtoréssel kiegészitett kointegralt VAR modellben nem tudtuk
elvetni az UIP és PPP hossza tavu teljesiilését sem. Ez az eredmény szemben all a Stazka
[2008] ¢és Passamani [2008] mas orszagbeli tapasztalataival. Ugyanakkor, a rovid tava
dinamika nem tamasztja ald kelléképpen az UIP hipotézisét, a bizonyitékaink ezen a téren
semmiképp sem meggydzdek. Ezért Stazka[2008] kezdeti elvarasait az UIP kapcsan tulzonak

tartom az Gjonnan csatlakozott orszagokra vonatkozoan.

A fentebb hivatkozott szerz6k ugyanakkor a valsag el6tti idoszakot vizsgaltak. Az
Osszehasonlithatésag kedvéért érdemesebb lehet ezen az intervallumon megismételni az
elemzést. Emellett Chinn-Quadyaum [2012] eredményei azt sugalljak, hogy a sub-prime
valsag hatassal lehetett a DGP-re. A fentiek kdvetkezményeként tehat azt vizsgalom, hogy a
2007 decemberét kovetd idészak elhagyasaval valtoznak-e az eredmények. A sziikitett minta

252 megfigyelést tartalmaz.

Robusztussag vizsgalat, a sub-prime valsag hatasa

Az alkalmazott dummy valtozok mellett a HQ és AIC is a hosszabb mintahoz
hasonloan két késleltetést javasol. A megkdtés nélkiili VAR(2) modell hibatagjainak
diagnosztikdja javult a valsagot is tartalmazd iddszakhoz képest (az eredmények maz 5.
mellékletben talalhatok). Az LM probak szerint autokorrelacié mar jo biztonsaggal elvethetd,
¢és tovabb javult a normalitasvizsgalat eredménye is. A rang meghatdrozasa a korabbiaknak
megfelelden korlatozott trend feltételezésével tortént. A kiinduld modellben harom, mig a
trendtoréses modellben az elézéekhez hasonloan két kointegraldo vektort talalunk a nyom

proba alapjan. (7. melleklet).

Az UIP és a PPP tesztjeit a 7. tablazatban foglaltam G6ssze. A korabbi eredményeink
robusztusak abban a tekintetben, hogy az UIP erds valtozatat (Hg) elvetjiik, mig a PPP-t (H;)
¢s az UIP gyenge valtozatat (Hio) nem. Utobbi esetben a becsiilt vektor [1,-2.13] az e¢l6z6hoz
hasonléan nem tiinik kozgazdasagtanilag interpretalhatonak. Osszességében a bizonyitékaink

ismét az UIP elvetése mellett szdlnak.

A trendtoréses modell esetében a fentiekhez hasonloan megvaltoznak az eredmények.

A trendre vonatkozo megkotéssel egyiitt is mind az UIP (Hi;), mind pedig a PPP (Hi3)
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elfogadhatd, szokasos szignifikancia szinten. A PPP ¢és UIP-t egyiittesen (Hi4) csak 1%-on
tudnank elfogadni, ezért az UIP egyenletben megengedtem a jegybanki rezsimvaltas utdn is a
trend hatast. Ezt a specifikaciot (His) mar meggy6z6 szignifikancia szinten elfogadhatjuk.
Ugyanakkor, a pontbecslés alapjan kijelenthetjilk, 1993-t61 kezdve a trend hatas
kozgazdasagtanilag megsziint (a két egyiitthatd kiillonbsége 0.00003). A valtozo tehat csak
statisztikailag szignifikans, ezért végil a teljesen megkotott (Hig) elfogadasa mellett

dontottem ¢€s igy annak alkalmazkodasvektorait vizsgaltam.

7.Tablazat, Az UIP és PPP tesztjei a valsag nélkiil vizsgalt VECM modellben

Intervenciésziirt VECM modell (r=3, n=250)
i I* p p* S trend p
H-, 0 0 1 -1 1 -0,0011 0,8269
Hs 0 0 1 -1 1 0 0,0053
Hq 1 -1 0 0 0 0,0000 0,0005
Hig 1 -2,41 0 0 0 0,0000 0,6386
Trendtoréses VECM modell (r=2, n=250)
. . * torés
i i p p S trend 93:01 p
Hiq 1 -1 0 0 0 -0,0006 | 0,0006 0,1097
Hi, 1 -1 0 0 0 0 0 0,0013
His 0 0 1 -1 1 0 0 0,2226
1 -0 0 0 0 0 0
M 0 0 1 - 1 -0,0071 | 0,0071 0,0147
1 -0 0 0 0 0 0
His 0 0 1 - 1 -0,0071 | 0,0071 0,3142
1 -0 0 0 0 0 0
Mis 0 0 1 - 1 [-00071 | 00071 | 20007

Az alkalmazkodas vektorokat a 8. tablazat tartalmazza. A két CPI idosorhoz tartozo

egylitthato ezuttal sem szignifikdns, a gyenge egzogenitasukat viszont elvethetjiik szokasos

szinten. Sem a PPP, sem pedig a UIP egyenletben 1ényegi valtozast nem tortént. A két
kamatlab koziil tovabbra is a SIBOR folytat hibakorrekciot, a FIBOR pedig tallendiil, a két

hatas mértéke pedig nagysagrendileg hasonld, viszont a pontbecslések elmaradnak a valsaggal

egylitt vizsgalt iddszakitol és a kiilonbségek statisztikailag is szignifikansak. Az egyensuly

tehat elméletileg ezuttal is 1étezik, de nagyon lassan all helyre. Az arfolyamhoz tartozd

korrekcios egyiitthato tovabbra is szignifikansan negativ, bar a kamatlabakhoz hasonléan a

hibakorrekcios egyiitthatoé pontbecslése ugyan elmarad a valsaggal vizsgalt periddusétol,

statisztikailag nem kiilonbozik attol. Az eredmények tehat azt sugalljak, hogy a valsag
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hatassal volt a UIP-re, de inkabb a rovid tava struktirat érintette.

8. Tdbldzat, Hibakorrekcio6 az identifikalt valsag nélkiili VECM-ben®

Az alkalmazkodas vektorok (o) UIP és PPP (Hy4) esetén
FIBOR 00025 Qo002
SIBOR Q00T 00001
Netet CP 002272 000253
Svéd CP 00367 000206
SEKIDEM 02059 0079

Osszességében a valsag id6szakanak kizarasaval nem valtoztak az eredményeink. Az
UIP-t és a PPP-t is a trendtorés engedélyezésével elfogadjuk. Ugyanakkor, mig az utdbbi
kapcsan a hibakorrekci6 (még ha lassu is), az elméletnek megfeleld, az UIP egyenletben

nagyon erdteljes az arfolyamra gyakorolt hatds, a kamatlab kiilonbdzet pedig nagyon lassan

all vissza az egyensulyi szintre. A vizsgélat urdn ratérhetiink az dsszegzésre.

%% A szignifikans (1.6-nal magasabb t aranyu tagok) ismételten vastagon szedve
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Osszefoglalas

Dolgozatomban Svédorszag €s az eurd-zona viszonylatdban teszteltem a fedezetlen
kamatparitas hipotézisét. A kérdés azért meriilt fel, mert Stazka [2008] és Passamani [2008]
clemzése is valdjaban ezen az implicit feltételezésen alapul. A valasz azért nem Vvolt
nyilvanval6, mert ahogy lattuk, UIP teljesiilését altalaban elvetik az empirikus vizsgalatok. A
rejtélyre vonatkozoan a kozgazdaszok a mai napig nem alltak eld igazan meggy6zo
magyarazatot. Az altalunk érintett modellek vagy a devizapiacok egy-egy aspektusat emelték
ki, vagy az UIP statisztikai elvetése melletti érvként értelmezhet6k. A modellek egyik

tanulsaga, hogy a rovid és hosszu tavon kiilon kezelend6 a kérdés.

Az els6ként bemutatott, Fama tipusi UIP egyenlet nem vezetett hasznalhatod
eredményre, ezért bonyolultabb, VECM keretben folytattam a vizsgalatot, amelyben
lehet6ség nyilt a rovid tavi dinamika és a hossz tava egyensuly kiilon kezelésére is. A
kiindul6 VAR modellben, a 90-es évek eleji, illetve a 2008-ban kitord valsag okozta
gazdasagpolitikai beavatkozasokat intervenciés dummy valtozokkal jelenitettem meg. A
determinisztikus tagok hatisara a diagnosztika a lényegi szempontokat figyelembe véve
megjavult. Az ECM modell eredményei Passamani [2008] tanulmanyahoz hasonloak voltak.

A PPP-vel ellentétben az UIP hipotézisét el tudtuk vetni, szokéasos szignifkancia szinteken.

A fent emlitett intervenciokon tilmenden, a svéd monetaris politika 1993. januari
rezsimvaltasat strukturdlis torésként beépitve eltérd eredményeket kaptunk. A trendtoréses
VECM modellben az UIP és a PPP sem kiilon, sem egylittesen sem volt elvethetd. A
trendtoréses modellben nyom probak alapjan mar csak két kointegrald vektort becsiiltiink,
amelyeket az UIP és PPP osszefiiggéseként sikeriilt azonositani. Osszességében tehat hosszl
tavon nem vethetd el az UIP fennallasa Svédorszag és az eurd-zona viszonylatdban, és az
eredmények robusztusak a valsag iddszakanak kihagyasara. Ugyanakkor a feltett kérdésre a

véalasz mégsem egyértelmii ,,igen”.

Az UIP 6sszefiiggésében bar a svéd kamatladb hibakorrekciot mutat, az eurd kamatlab
nagysagrendileg azonos tullendiilése nagymértékben lassitja, vagy talan teljesen megsziinteti
az egyensulyhoz valé konvergenciat. Tovabba figyelembe kell venni, hogy a révid tavu
struktiraban az arfolyam a kamatkiilonbozet hatasara az UIP szerintivel ellentétesen mozdul
el. Az ECM modell igy a szakirodalom eredményeivel 0sszhangban reprodukalta az UIP

rovid tava rejtélyét, de ez is inkdbb a hipotézis teljesiilése ellen szol.
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Mivel a kiindul6 kérdésre adott valasz Osszességében nem egyértelmii, ezért Stazka
[2008] és Passamani [2008] érvelését sem tartom kielégitonek. A visegradi négyeknél
fejlettebb Svédorszag esetében sem igazan erdsek az UIP melletti bizonyitékok, ezért a
nemzetkdzi paritasok altalanos teljesiilésének elvarasa nem tlnik redlisnak. Az eredmények
(bar ezt a hipotézist csak érintdlegesen vizsgaltuk) egyébként a PPP-t alatdmasztani latszottak,

a vartnak megfelel arfolyam hibakorrekcioval.

A fentiek mellett fontos még megemliteni, hogy eredményeink feltételesek abban az
értelemben, hogy a trendtorés idejét onkényesen hataroztuk meg és igy minden allitds ezen
feltételezéssel egyiitt feltételes. Ezen kiviil a robusztussag vizsgélat eredményei azt sugalltik,
hogy a 2008-ban kitér6 sub-prime valsag hatassal lehetett a rovid tava dinamikara,

feltehetdleg gyorsitotta azt. Ezen kérdések megvalaszoldsa tovabbi kutatasi kérdés marad.
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Mellékletek

1. Melléklet, Az AR(1) modell becslési output és diagnosztika, és

A korrelogramm alapjan az AR(1) modell tiint a legjobbnak, ezt megerdsiti, hogy az AR(2)

modellben a méasodik tag egyiitthatdja mar inszignifikéns volt. A becsiilt egyenlet tehat:

As;y; _ 0.000 _ 0316

= 0.001) T (0.054)25¢

n=310, R*=0.099

A konstans inszignifikans, mig az AR(1) tag egyiitthatoja szingnifikdns és elvben egy
el6z6 havi egy szdzalékos arfolyam novekedést varhatdéan 0,32 szdzalékos novekedés kdvet.
vonatkoz6 hipotézisiinket, a hibatag eszerint fehér zajnak tekinthetd. A hibatag normalitasa
viszont elvethethetjiik, az eloszlads enyhén jobbra ferde és cslicsosabb is a normalisndl. Az
AR(1) modellb6l egy iddszaki eldrejelzett értékek eldjelét generaltam és az ezzel a
stratégiaval elérhetd kumulalt loghozamot allitottam eld, ezt neveztem az AR(1) modell altal
implikalt stratégianak. El6szor a stratégia eldjelét vizsgaltam a Pesaran-Timmermann
probaval (Pesaran-Timmermann [1992]). A prébafiiggvény értéke 2.02, igy minden szokdsos
szignifikancia szinte elvethetjiik a null-hipotézist, miszerint az eldrejelzett, €s a valodi
eltérések egymastol fliggetlenek. Ez tehat azt jelenti a modelliink a véletlennél jobban jelzi
elére az arfolyammozgés eldjelét, ami a hatékony piacok ellen szélna. Ugyanakkor érdemes
lehet megvizsgalni a stratégia altal implikalt hozamot. A hozam 114,2 logszazalék, tehat e
L14.1= 2143, (214,3 szazaldk) kummulalt hozam 26 év alatt® Ez minddssze 2,95 % évi
nominal hozamnak felelne meg, amely elmarad a kockézatmentestdl. (viszonyitasként a

német bankko6zi hozam atlaga 3,9 % volt ugyanebben az idészakban)

1 Az AR(1) modell miatt eggyel kevesebb idszakra vonatkoztatunk, de ez érdemben nem véltoztatja az
eredményeket
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1.1 Abra, Az AR(1) modellb8l szarzmatatott stratégia empirikus hozamanak alakulasa
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2. Melléklet, Megkotés nélkiili VAR(2) modell diagnosztikai
VAR(2) specifikacié diagnosztikéja
Autokorrelacié (Godfrey)

késleltetések szama df:25 LM p
1 62.20433 0.0001
2 55.57230 0.0004
3 54.63407 0.0005
4 66.73101 0.0000

Heteroszkedaszticitas (White), df:300 p
LM (keresztszorzatokkal) 2129.471 0.0000
LM(keresztszoraztok nélkiil) 896.9077 0.0000

Normalitas
o3 o4 J-B p

eq. 1 | 0.246874 5.160973 40.26662 | 0.0000
eq.2 | 2.542733 16.20114 186.7323 | 0.0000
eq.3 | 1.097041 7.629688 56.18165 | 0.0000
eg. 4 | 9.575230 142.9501 4833.832 | 0.0000
eq.5 | 0.338690 5.233230 39.81007 | 0.0000
p 0.0000 0.0000
Hansen-Doornik df:10 5156.823 | 0.0000
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3. Melléklet, Az intervenciés dummyk pontos leirasa, és az implicit
paramétermegkotések tesztje

A VAR(2) modell egyenleteiben észlelt rendellenes megfigyelések (azaz 3,5 se-nél nagyobb
reziduumok) 6sszefoglal6 tablazata.

A 3.5 se-n¢él nagyobb reziduumok helye

német
FIBOR svéd CPI CPI SIBOR | SEK/DEM

jal.88 1
jan.90 1
febr.90 1
marc.90 1
okt.90 1
jan.91 1
febr.91 1
jal.91l 1
okt.91 1
dec.91 1
jan.92
nov.92 1
dec.92 1
jan.93 1 1
marc.95 1
nov. 08 1
dec. 08 1

-

A VAR modellbe az alabbi intervencidés dummykat illesztettem, tehat a determinisztikus komponensek

a trend és konstanson kiviil az alabbi tényezdket tartalmazzak:

D88:07, D90:01, D90:03, D90:07, D91:01, D91:02, D91:10, D91:11, D91:12, D92:01, D92:12, D93:01,
D08:12, D09:01

ahol, mindegyik valtozo tartds hatésu intervencios dummy (pemanent intervention dummy, Juselius
[2006] p 102) Dyy mm=I(t=yy_mm), ahol I az indikatorfiiggvény, amely a zardjelben 1évo kifejezés
teljesiilése esetén 1 értéket vesz fel egyébként 0-t. Példaul Dgg 01=I(t=90_01), 1990 januarban 1,

minden mas id6ben 0 értéket felvevo valtozo.

Az alabbi paramétermegkotéseket teszteltiik:
H() .
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90:03=BB90:03=BP91:01
Boo:07= 2.85 Boo:01
90:10= — Poo:11
Bo1:12= — Po2:01
Bss:07= —0.75 09:01

4. Melléklet, Az intervenciés dummykkal kiegészitett modell diagnosztikaja és a
megkotések tesztje

Intervencidszlirt VAR(2) specifikacid diagnosztikaja

Autokorrelacié (Godfrey)

késleltetések szdma df:25 LM p
1 33.60739 0.1166

2 39.17351 | 0.0354

3 34.91334 0.0898

4 19.49998 | 0.7725
Heteroszkedaszticitas (White) p

LM (keresztszorzatokkal) 1858.498 0.0000
LM(keresztszoraztok nélkiil) 702.8113 0.0000

Normalitas (Doornik-Hansen)

O3 Oy D-H p
FIBOR 0.008266 4.423238 22.67774 | 0.0000
SIBOR 0.193235 18.01597 566.2475 | 0.0000
német CPI | 0.164866 3.386606 3.476261 [ 0.1758
svéd CPl [ 0.061134 2.534925 2.882977 | 0.2366
SEK/DEM | 0.007427 3.266628 1.648362 | 0.4386
p 0.6017 0.0000
Doornik-Hansen df:10 596.9328 | 0.0000

A 3. mellékletben leirt hipotézisre elvégzett LR proba eredménye. A megkdtés nélkiili
modellben egyenletenként Gttel tobb valtozo és igy 30-al tobb becsiilt paraméter van, igy

ennyi a LR proba szabadsagi foka.:

Lur Lr df LR p
LR 8399.961 | 8384.371 | 30 31.18 | 0.406597
AIC -53.3546 | -53.4476
SIC -51.7876 | -52.2422
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Hipotézisvizsgalat a VECM modellben

Lur L, df p
8371.926 | 8368.519 3 6.814

0.0787

5. Melléklet, Determinisztikus valtozok és nyom préba a trendtoréses modellben

A trendtorést, szinteltolodas dummyval jelenitettem meg a differenciélt idésorban, mindkét
valtozot kettvel késleltetve és az iddszak elsé két megfigyelését kiilon dummy valtozdval
kédoltam. (Johansen et al. [2000], illetve Joyeaux [2001] alapjdn). A bevont G megkotés

nélkiili valtozok tehat:

Dg3:02, Dsg3:03,

ahol Dsg3.03: szinteltolodas dummy 93:03-t61 kezd6d6 idészakra (0,0,0,...,1,1,1...) (lasd pl.
Juselius [2006] p 109), vagy formalisabban Dsgz.03= 2272 Dy, ahol T1=93:03

A kointegral6 vektorba korlatozva a trenden kiviil az alabbi valtozo kertilt: Dggz.03trend
A Nyom probak eredményei a trendtéréses modellben

A nyom teszt eredményeit az alabbi tablazat foglalja dssze, az 6ssze. Az els6 oszlopban a
hipotézis szerint a kointegral6 vektorok szama (r), majd a becsiilt sajatérték (A) lathato (a null-
hipotézis szerint ez z€érus), a masodik oszlopban a nyom teszt probafiiggvény értéke, a
harmadikban (p) az eredeti p értékek, mig a negyedikben a Johansen et al [2000] alapjan
szamitott p értékek. A tablazat utolso két oszlopaban a kozelitéshez hasznalt I" eloszlas
varhat6 értékét és variancigjat adtam meg

Nyom prébék eredményei*?

Trend a kointegrald vektorra korlatozva, konstans korlatozatlanul
r A Trace p p* E Var
0 0.20901 168,15 0.0000 0.0000 81.844 137.4747
1 0.18408 95.462 0.0018 0.0012 60.7676 99.2936
2 0.08874 54.348 0.0270 0.0589 40.8232 66.9976
3 0.055425 26.93 0.1001 0.2698 23.4597 39.8811
4 0.030908 9.733 0.1423 0.4363 9.6764 18.0894

A toréspont relativ helye: 0.229
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6. Melléklet, Valsag nélkiili korlatozatlan VAR modell, diagnosztidja

Intervencidszirt VAR(2) specifikacié diagnosztikaja

Autokorrelacio (Godfrey)

késleltetések szdama |df:25 LM p

1 32.05690 | 0.1564

2 38.36702 | 0.0426

3 19.04706 | 0.7949

4 25.20343 | 0.4510

Heteroszkedaszticitas (White) p

LM (keresztszorzatokkal) 1688.428 | 0.0000

LM(keresztszoraztok nélkiil) 585.0144 | 0.0001

Normalitas (Doornik-Hansen)

O3 Qg D-H p

FIBOR 0.271071 | 3.995005 | 10.50685 | 0.0052

SIBOR 0.186594 | 14.08758 | 329.3263 | 0.0000

német CPl | 0.282505 | 3.443113 | 4.537831 | 0.1034

svéd CPI 0.159709 | 2.786677 | 1.541041 | 0.4628

SEK/DEM 0.092920 | 3.632469 | 5.450508 | 0.0655
p 0.0899 | 0.0000

Doornik-Hansen df:10 351.3625| 0.0000

7. Melléklet, A trendtoréssel modositott nyom proba eredménye, valsag nélkiili id6szak
A Nyom proba eredményei a valsag nélkiili modellben™

Trend a kointegral6 vektorra korlatozva, konstans korlatozatlanul
r A Trace p p* E Var
0| 0.2113 160.81 0.0000 0.0000 83.3557 140.1834
1| 0.1664 101.46 0.0000 0.0004 62.1412 101.4797
2| 0.0966 55.946 0.0011 0.0562 41.9834 68.6891
3| 0.0797 30.556 0.0104 0.1637 24.3419 41.0523
4| 0.0384 9.78 0.1401 0.6475 10.1753 18.5012

% A tablazat felépitése az 5. mellékletbelivel megegyezd, a toréspont relativ helye: 0.286
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