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Bevezetés

Az értekezés négy oOnalloé tanulmanybol all négy {6 fejezetben, amelyek témajat
Osszekoti az idOben valtozo paraméterti konometriai modellek alkalmazasa. Els6ként
attekintést adunk az idében valtozé paraméterli regressziok lehetséges becslési
modszereirdl, a kovetkez6 harom fejezetben pedig a mddszerek kiilonb6z6 gazdasagi

alkalmazéasait mutatjuk be.

Az els6 fejezet bevezetést nyujt az idodben valtozd egyiitthatoju linedris 6konometriai
modellek megoldasi modozataiba és elemzi 6konometriai képességeiket. Elsdként az
allapot-tér modellkeretben miikodé Kalman-sziirét és a hozza szorosan kapcsolodo (am
kevéssé ismert) rugalmas legkisebb négyzetek modszerét ismertetjik, majd az
alternativaként hasznalhat6 Markov-tipust rezsimvalté modell keriil bemutatasra. A két
modellcsalad képességeit es a kozonseges legkisebb négyzetek modszeréhez vald

viszonyat szimulacidkkal illusztraljuk.

A masodik fejezet idében valtozo paraméterii autoregresszios modellekkel vizsgalja 12
kozép- és kelet-eurdpai orszag inflacids perzisztenciajanak alakuldsat, 6sszevetve
azokat az Egyesilt Allamok és az eurddvezet adatsoraival. Az inflaciés perzisztencia
jellemzéen magasabb, amikor az inflacié is magas, értéke az USA-ban és az
eurdovezetben az olajarrobbanasok Ota trendszeriien csokkent. A kelet- és kozeép-
eurdpai orszagok nagy tobbségében a perzisztencia csdkkenése figyelhetdé meg az 1995-
2012-ig terjedd mintaiddszak alatt; a kivételt ez alol Csehorszag, Szlovéakia és Szlovénia
jelenti, ahol a perzisztencia meglehetdsen stabilnak tlinik. Eredményeink jelentdséggel
birnak a monetéris politika vitele és az eur66vezethez val6 csatlakozas szempontjabol
1s. Vizsgalatunk azt is alatamasztja, hogy egy autoregresszio OLS becslése jellemzden
felfelé torzitott a paraméter iddbeli atlagdhoz képest, amennyiben a paraméterek idében

valtoznak.



A harmadik fejezet rovid tava Phillips-gérbe kapcsolatokat becstl a 90-es évek
kozepétdl 2012-ig terjedd6 mintan négy kozép-eurdpai orszagra: Csehorszagra,
Magyarorszéagra, Lengyelorszagra és Szlovékiara. A becsléshez Gordon [1997, 1998]
eredeti "haromszog" modelljét hasznaljuk, ahol a munkanélkiiliség idében valtozo
természetes ratajat (TV-NAIRU) latens valtozo irja le, amely véletlen bolyongast kovet,
és az aktualis munkanélkuliségi ratatol vett eltérése (a munkanélkuliségi rés) hat az
inflaciéo alakuldsara, tovabbi faktorokkal egyitt. Az eredmények az inflacio-
munkanélkiliség atvaltds tekintetében megfelelnek a szakirodalomnak, bér
Lengyelorsz&g és Szlovékia eredmenyei nem szignifikansak. Csehorszag természetes
ratdja a minta teljes hosszan csokkenésben van, Magyarorszagon viszont folyamatos
emelkedés tapasztalhaté. Az inflacidés varakozasok, mint magyarazé valtozo,
szignifikansnak bizonyulnak az inflacidés egyenletben minden orszagnal, de erdsen

gyengitik a munkanélkiliségi rés egydtthatdjanak méretét és szignifikanciajat.

A negyedik fejezet a szakirodalomban jél ismert Feldstein-Horioka [1980] rejtély egy
idében valtozéd paraméterli megkozelitését mutatja be. A nemzetkdzi tokepiaci
nyitottsagnak, mint az egyes orszagok beruhédzasa és megtakaritasa kdzotti kapcsolat
erosségének becsiiljiik ki kiilonbozé idében valtozd mértékeit a Kalman-szlird
segitségével egy 126 orszagbol allo 51 éves panel adatbazison. El8szoér megvizsgaljuk,
hogy a beruhazési és megtakaritasi ratak kointegréltak-e, majd ennek megfeleléen
épitlink egy Uj modellvaltozatot a hamis regresszié elkertlésére. Ezutan a modellek
eredményeként addédé megtakaritas-visszatartasi egyitthaté sorozatok alakulasat
figyeljuk vilag- és kontinens-szinten, végll két masik pénzlgyi nyitottsdgi mutatéhoz
mérjiik azokat. Eredményeink aldtdmasztjak a t6kemobilitds erdteljes novekedését az
elmalt 50 évben, és megerdsitést nyer a kiilsd nyitottsdgi mértékekkel valo

egyuttmozgas is.

A zéarofejezetben roviden dsszefoglaljuk az értekezés eredményeit és tovabbi kutatasi
iranyokat jelolunk ki.
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|. FEJEZET

Id8ben valtozo egyiitthat6ju dkonometriai modellek®

A fejezet bevezetést nyujt az idében valtozo egyitthatoju linearis 6konometriai modellek megoldasi
mddozataiba és elemzi okonometriai képességeiket. Els6ként az allapot-tér modellkeretben miik6dd
Kalman-sziir6t és a hozzd szorosan kapcsolddd (am kevéssé ismert) rugalmas legkisebb négyzetek
modszerét ismerteti, majd az alternativaként hasznalhaté Markov-tipusi rezsimvalto modell kerdl
bemutatasra. A két modellcsalad képességeit és a kdzdnséges legkisebb négyzetek maddszeréhez vald

viszonyat szimul&cidkkal illusztraljuk.

1.1 Bevezetés

A XX. szdzad kdzgazdasagi 0sszefuggéseinek talnyomo tébbségét formalisan linearis
modellként fogalmaztdk meg. Ez a feltevés azért bizonyult univerzalisnak, mert ha a
val6s 6sszefliggés mégsem linearis (esetleg lineérissa alakithatd), a folytonossadg miatt
egy korlatozott tartomanyon még mindig kozelitheté akként. Igy a linearis modell
alapvet6en két okbol lehet elvetend6: vagy olyan nemlinearis dsszefliggéssel allunk
szemben, amely az altalunk vizsgalt tartomanyon nem tekinthet6 mar linearisnak, vagy
a minta id6belisége miatt az Osszefliggés megvaltozik, ami ugyancsak elrontja lineéris
becslésiinket. Mindkettére rengeteg példat talalunk, hiszen a kozgazdasagtan sok
Osszefliggése nemlinearis, kezdve a fogyasztok hasznossagi fiiggvényét6l a modern
neuralis halokig; masrészt, strukturalis toréseket régota keresnek makrotkondmiali
idésorokban, a hires Lucas-kritika pedig egyenesen intézményesitette a gazdasagi

szereplok viselkedésének idobeli valtozasat.

L A fejezet a Varga [2011] tanulmany szerkesztett valtozata, a szimulacids rész lényeges modositason
esett at. A szerz6 halas koszonettel tartozik Darvas Zsolt, Kézdi Gébor, valamint egy meg nem nevezett

lektor tanacsaiért.
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Granger [2008] egyik utolsé irasaban szembedllitja egymassal a nemlinearis valamint
az id6ben valtozO egyltthatoju modelleket, azzal érvelve, hogy utobbiak jobban
értelmezhetdk kozgazdasagilag, valamint kdnnyebben készithetd beldliik tobbiddszakos
eldrejelzés is. Gondolatsoranak kozponti eleme a White-tétel, amely azt mondja ki,
hogy tetszéleges véges és nem nulla varhatd értékii y; id6sor leirhatdo olyan AR(1)
modellel, amelynek egyiitthatoja idében valtozik — pontosabban megfogalmazva létezik
olyan g t— 1. id6szaki filtraciora (Fr.1-re) mérhet6 sorozat, és & martingal-differencia

id6sor, melyekre

Yt = Biye1 + & (.L2)

Granger ezzel a tétellel azt mutatja be, hogy barmilyen — akar nemlinearis adatgenerald
folyamatbdl szarmaz6 — mintara illeszthet6 idoben valtozo egydtthatoja linearis modell.
Tudnunk kell azonban, hogy ez bizonyos forméban forditva is igaz: ha nemlineéris
modellspecifikdcionkat kelléen rugalmasra alakitjuk (pl. elég nagy fokszamu polinomot

vesziink), azzal is tetsz6legesen jol le tudunk irni barmilyen folyamatot.

Tanulmanyunk az idében valtozo egyltthatoju modellek tdbbféle becslesi maddjat
mutatja be, majd szimulacid segitségével hasonlitja 0ssze a képességeiket. Célunk
egyrészt az, hogy ezekrdl a becslési eljardsokrol atfogd képet nyljtsunk az olvaséd
szdmara — ravilagitva az egyes eljardsok kozotti kapcsolatokra és kilonbségekre,
masrészt utmutatast nyujtsunk, hogy milyen helyzetben melyik mddszer hasznalata
lehet a megfelelobb. Az alapvetd egyenlet, amellyel foglalkozunk, a fenti, (1.1)
Osszefliggés némiképp altalanositott formaja, ahol a jobb oldalon barmilyen exogén
vagy késleltetett endogén (predeterminalt) valtozok p elemi linearis kombinacioja

allhat, a fiiggd valtozonk az egyszertiség kedvéeért skalar:

Ve = Bixe + & (1.2)

Ebben a keretben tehat f; egy px1 méretli oszlopvektor értékei azok, amelyeknek
id6beli sorozataira kivancsiak vagyunk. A klasszikusnak nevezheté megoldas Kalman
[1960] nevéhez fiuz6dik, aki elinditotta utjukon az id6ben valtozo egyiitthatoju
modelleket, amelyek alkalmazasaikkal azota is jelen vannak a kézgazdasagtanban. Az

egyenlet — mint kés6bb meg is mutatjuk — kiegészitheté allapot-tér modellé, amely

12



becsiilhetd a hires Kalman-sziirével, ami nagyon sok — féleg mérnoki — alkalmazasban

bizonyitott.

A Kalman-sziir6 sikerének oka részint az, hogy feltevéseit tovabb lehet lazitani az
eredetileg megadottaktol, igy példaul az eloszlasi kitételek nagy részét ejthetjik. Ezen
az alapon szlletett meg 1988-ban Kalaba és Tesfatsion ([1988], [1989], [1990a])
jévoltabdl az an. rugalmas legkisebb négyzetek maodszere (Flexible Least Squares,
FLS). Ez a modszer gyakorlatilag bemutatja, hogy a Kalman-sziir6 egyenleteit
mashonnét kiindulva is levezethetjik, egyfajta négyzetes veszteségfiiggvény
minimalizalasaként. A szakirodalomban nem tdl aktiv, de hosszan tartd vita volt a ket
modszer kozotti kiilonbségekrol, melyekre Montana, Triantafyllopoulos és Tsagaris

[2009] tett végul pontot; cikkiinkben dsszefoglaljuk ezen iras eredményeit is.

A Kalman-modellcsalad mellett egy masik megkozelites is hasznalhato idében valtozo
egyitthatéju  folyamatok vizsgalatdra. Megadhatunk az ismeretlen vektor egyes
elemeinek véges sok allapotot — mas néven rezsimet — is, amelyek kozotti atmeneti
valoszintiségek segitségével minden idépontban becslést adhatunk az aktualis allapot
valosziniiség-eloszlasara. Ez a Markov-tipusu rezsimvalto modell (Markov Switching
Model, MSW)? egy specialis esete, melyet a kozgazdasagi idésorelemzésben elszor
Hamilton [1989] alkalmazott, miutan adaptalta Goldfeld és Quandt [1973]
keresztmetszeti rezsimvaltd regressziojat. A Markov modell jéval altalanosabb annal,
minthogy csak idében valtozéd egyiitthatoju egyenleteket vagy allapottér rendszercket
becsilhessunk vele, ugyanakkor tébb k6z6s vonasa van a Kalman-sziirével, amint erre a
késobbiekben ramutatunk.

A becsléeljarasok bemutatasa utan természetszeriileg felmertil a kérdés, hogy melyikik
mennyire hasznalhatd a gyakorlatban, illetve hogy hogyan teljesitenek egy egyszerii
OLS-becsléssel szemben. Ezért egy modellt épitiink, ahol a becsiilendd egyiitthato

kiilonbozo jellegli palyakat fut be idében, mikdzben mas, zavar6 egylitthato is jelen van.

2 A Markov Switching Model elnevezés leginkabb a kozgazdasagi alkalmazasokban terjedt el, més
diszciplinakban, ahol egyébként joval régebb dta ismert, Hidden Markov Model (HMM, rejtett Markov

modell) névvel és roviditéssel illetik, utalva a benne szereplé Markov-lancot kovet6 latens valtozora.
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A rendszert ezutan kellden sokszor szimuldljuk és az eljarasaink segitségével

visszabecsuljuk, vegul pedig 6sszehasonlitjuk a becslések hatékonysagat.

frasunk tovabbi része a kovetkezéképpen szervezddik: bemutatjuk a Kalman-sziir6t, a
rugalmas legkisebb négyzeteket, és ravilagitunk a kett6 kozotti szoros kapcsolatra.
Ezutan a Markov rezsimvaltd modell kerll sorra, majd szimulaciés modszerekkel

illusztraljuk az eljarasok képességeit, végul 6sszefoglaljuk az eredményeket.

1.2 A Kalman-sziiré

Az altalanos allapot-tér modell egy olyan dinamikus, linearis rendszer leirasa, amelyben
harom valtozbcsoport jelenik meg: az u; bemeneti, a & allapot-, valamint az y; kimeneti
vagy megfigyelési valtozok. A feltevések szerint a rendszer allapotdinamikajat egy
elsérendti differenciaegyenlet irja le, melyben a bemeneti valtozok is szerepelhetnek; ez

az un. allapotegyenlet:

¢t = A1 + Bupt + o (1.3)

A megfigyelési egyenlet linearisan 6sszekoti az allapot- és kimeneti valtozokat, itt is

megengedve az inputok hatasat:

Y= C& + Dut + & (1.4)

A bementi valtozék tehat hatnak mindkét masik csoportra — regresszoroknak is
hivhatnank 6ket —, az é&llapot- és kimeneti valtozokat pedig azért kell
megkiilonboztetnlink egymastol, mert az elébbieket nem feltétleniil tudjuk mérni. Ezek
a modell rejtett, latens valtozoi, amelyek értékérdl csak kozvetetten, a megfigyeléseken
keresztil kapunk informéaciot. A fenti egyenletparosban additiv hibatagokat
feltételeziink, ezekrdl szigort feltevéssel kell éljink: mindkét hibatag-vektor rogzitett
korrelacids matrixokkal rendelkezik, autokorrelalatlan, és a két vektor barmely tagjanak
barmely kesleltetesre vonatkozd korreldcidja is nulla. Az (1.3) és (1.4) egyenletekkel
jellemzett allapot-tér modell diszkrét, mivel idében nem folytonos valtozokban irtuk fel.

A modellt leiré A, B, C és D matrixok valtozhatnak az id6ben.
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Az id6ben valtozo egyutthatdju regressziot Ggy tudjuk allapot-tér keretbe foglalni, hogy
a p egyutthatovektort tesszik meg allapotvektornak, amelynek a dinamikaja adja a
rendszer allapotegyenletét. Példaul, ha az egyitthatokrdl (&llapot vektorrol) azt

feltételezzlik, hogy eltolas nelkili egységgyok-folyamatot kovetnek, akkor:

Bt = Pr1+ o (1.5)

Az egyenletben az w; hibatag vérhatd értéke nulla, kovariancia-matrixa pedig V,. A
megfigyelési egyenlet pedig nem mas, mint maga a regresszio, amelynek hibavektora &,

nulla varhat6 értékkel, és V. kovariancia-matrixszal:

=B t & (1.6)

Figyeljuk meg, hogy az (1.4) egyenlet C matrixanak az itteni x; regresszorok vektora
felel meg, és mivel azok értéke 1d6fiiggd, igy az allapot-tér rendszeriink is idéfiiggéve
valik. A hibatagokrol az éltalanos modellnek megfelelden fel kell még tenniink, hogy
barmely késleltetésre mind az auto- mind a kereszt-korrelacioik nullak, tovabba barmely
t idépontra az értékiik korrelalatlan a Sy kezdeti allapottal. A Kalman-sziiré eredeti
megfogalmazasaban és bizonyitasaban (Kalman [1960]) szerepet kap a hibafolyamatok
normalitdsanak feltevése, azonban tébben bizonyitottdk mar (Montana et al [2009],
vagy Eubank [2006]), hogy a tovabbiakban itt leirt kovetkeztetésekhez ez nem

szlikséges.

Maga a szliré nem mas, mint négyzetes értelemben vett optimalis, lineéris algoritmus az
allapotvektor becslésére, amely 1€pésrol 1épésre frissiil, ahogy haladunk eldre az idében.
A becslésnek alapvetden két része van: a predikcio és a korrekcid. Az eldbbi soran a t-1.
id6szakban mar rendelkezéstinkre all az allapot szintén t-1. idészakra vonatkozo fr.i-1
becslése, igy az allapotegyenletet hasznalva azt kivetitjlik egy idészakkal eldre, képezve
Pyr1-t a t. idoszaki érték becslését a t-1. 1d6szakbol. Esetiinkben az allapotegyenlet

egyszerlisége miatt

ﬁt|t-1 = ﬁt-1|t-1 (1.7)
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A korrekcid soran beérkeznek a t. idépontra vonatkozd megfigyelési adatok, amelyek
segitségével frissitjuk az erre az idOpontra vonatkozo becslésiinket. Az algoritmus
linearitdsa itt jelenik meg: az allapotvektor becslését a megfigyelés linearis
fuggvényeben keressiik. Rédadasul, mivel a megfigyelési egyenletiink linearis, igy abbdl
kifejezhetjuk az e; megfigyelési hibat, mikdzben az allapotra vonatkozo becslés annak is
linearis fuggvénye marad. Megmutathatd, hogy a keresett lineéaris 0sszefliggés

konstansa éppen a frissitendd allapot lesz:

Pt = Py + Kegy (1.8)

ahol tehat a megfigyelési hiba dsszefliggése

€t = Yt — Blyr1Xe = Vi — Yyt (1.9)

Annak igazolasa, hogy az (1.8) egyenlet konstansa épp a fi.1 becslés lesz, egyébként
abbol fakad, hogy a becslés minimalizalni kivanja a megfigyelési hibak négyzetdsszeget
a teljes 1,2,..,T intervallumon. A Kkeresend6 K; matrix (ami esetiinkben px1-es
oszlopvektor) Kalman-erésités (Kalman gain) néven ismert és abban az értelemben
optimalis, hogy minimalizalja az allapotvektor adott iddszaki becslése ¢€s valodi értéke
kdzotti négyzetes eltérések dsszegét. A levezetéseket itt is mellézziik, viszont a képletek
megértéséhez definialnunk kell néhany djabb jel6lést. Legyen a valodi f; vektor és a Sy
korrigalt becslés kovariancia-matrixa P:, f; €s a fy.1 prediktalt becslés kovariancia-
matrixa pedig R;, vegul az yy.1 egy iddszakos becslés varianciaja Q. (esetlinkben ez
skaléar). Az aldbbi ket Osszefliggés ekkor konnyen lathatd, ha a rendszer allapot- és
megfigyelési egyenleteit ,,kovariancia-egyenletbe” forditjuk, tgyelve a korrelalatlansagi

feltevéseinkre:

Rt=Pu1 +V, (1.10)

ez lényegében az allapotegyenlet Kifejezése kovariancia-matrixokkal, €s

Qt = X"{Rexe + Ve (1.11)
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ez pedig a megfigyelési egyenlet megfeleldje. Most mar tehat megadhatjuk az optimalis

erositési matrixot, ami nem mas, mint

Kt = Rexe / Qt (|12)

ennek segitsegével végul kifejezhetjik a Py matrix rekurzidjat is:

Pt = Rt — QKiK' (1.13)

Készen allunk tehat a rekurzio egyenleteivel, hiszen ezek segitségevel végig tudunk
haladni az allapotvektor és annak P; kovariancia-matrixa becslésein, ahogyan az Uj
megfigyelések fokozatosan beérkeznek — persze ha kezdetben megvannak a megfelelé

P €s Po kiindulo értékeink.

Felépitése folytdn a Kalman-sziir6 alkalmas arra, hogy valds idejii alkalmazasokban
miikddjon, hiszen az wjabb allapotérték kiszamitasahoz, a korrekcidé és predikcio
eléregorgetéséhez elegendé egyetlen tjabb megfigyelt adatpont. Ezért az elmult fél
évszazadban nagyon elterjedté valt kiillonb6zo gyakorlati megvaldsitasokban, kiilondsen
a térben mozgd objektumok (repiilégépek, mitholdak) helyzetének becslésénél. A
kdzgazdasagtanban is vannak teriletek, ahol jo kilatasokkal hasznalhatjuk valos idejt
alkalmazasként (gondoljunk a kereskedési stratégidkra, ahol az informéacidhoz
fokozatosan jutunk hozza), viszont az dkonometridban jellemz6ébb az a forma, ahol az
adathalmaz mar teljes egészében rendelkezésre all, és nemcsak a legutolsé (vagy
aktualis) allapotvektor képezi az érdeklddés targyat. Ekkor alkalmazhatjuk a Kalman-
simito eljarast (Kalman-smoother), ami az adott adathalmaz 6sszes pontjat felhasznélja.
Pontosabban szolva kdnnyen belathato, hogy a t. idészaki simitott becslés elballitasahoz
elegendd a t+1. iddszaki simitott becslés és a t. idészaki megfigyelés, igy a simito
eljards nem mas, mint egyfajta ,,visszalépdelés” az id6ben. Lathatjuk tehat, hogy ami
Osszekoti a sziirt €s simitott becsiilt allapotvektorokat, nem mas, mint az utols6 iddszaki

— azonos — érték.

Ez idaig semmilyen eloszlasi feltevést sem tettlink, viszont a V,, és V, kovariancia-
matrixokat teljes mertékben ismertnek feltételeztiik. Ha szikségiink van ezek

becslésére, a Maximum Likelihood (ML) modszert kdnnyen alkalmazhatjuk, miutan

17



persze specifikaltuk az w; és & hibatagok eloszlasat. Itt tehat mar sziikségink van
normalitasi (vagy esetleg egyéb eloszlasi) feltevésekre. A szimulacidban vizsgalni

fogjuk az igy becsiilt szlirt és simitott becslés kiilonbozdségét is.

A Kalman-sziir6é irodalma oriasi, hasznalata a kozgazdasagtanban a 90-es eévekre széles
kdrben elterjedt, akar valtozo egyitthatdju regresszidkkal, akar bonyolultabb allapot-tér
modellekkel. Ekkorra mar a moddszer elméleti és szimuléacios tulajdonsagait is
megvizsgaltdk, ez azonban — a méas tudomanyagbeli alkalmazasok miatt — nem a
kozgazdaszok érdeme volt (az id6ben valtozo egyltthatdju regresszio kiilonb6zo
elméleti tulajdonsagairol lasd pl. Guo [1990] cikkét és egyéb munkait). A kézgazdasagi
alkalmazasokrol viszont kifejezetten 6konometriai konyvet irt Harvey [1989], valamint
a szliré €és simitd becslés szabatos matematikai levezetése megtalalhato Hamilton [1994]

idésorelemzés alapmiivében.

Végul a makrodkondmiai alkalmazasokhoz — a teljesség igénye nélkil — igyeksziink
némi irodalmat adni. Sok, kordbban konstansnak feltételezett latens valtozot
modelleznek Kalman-sztrével, igy a semleges kamatldbat (Horvath [2007]), a
munkanélkiliség természetes ratajat (Driver—Greenslade—Pierse [2006]) vagy a fiskalis
politika hatasat (Cimadomo-Garnier-Schalck [2007]). A monetaris transzmissziot
kelet-k6zép eurdpai orszdgok viszonylataban Darvas [2013] elemezte id6ben valtozd
egyUtthatéja  strukturédlis vektorautoregresszidval. Az id6ben valtozd inflacios
perzisztencia vizsgalatat tobbvaltozos (Beechey—Osterholm [2007], Dossche—Everaert
[2005]) és egyvaltozds modellkeretben (Darvas-Varga [2014]) is megkisérelték
Kalman-sziirével. Darvas és Simon [2002] a potencialis kibocsatasra irt fel wjszerti

allapot-tér modellt.

1.3 A rugalmas legkisebb négyzetek mddszere és kapcsolata a

Kalman-sziirével

Felejtsiik el egy pillanatra az idében valtozo egyiitthatovektort és idézziik fel a
kdzonséges legkisebb négyzetek mddszerét! Az OLS egyitthatok becslbeljarasahoz

tobb kiindulasi feltevésbo6l is eljuthatunk (mint pl. a momentumok mddszere), a
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legtobbszor emlegetett négyzetes kozelités azonban nem mas, mint a kdvetkezéképpen

definialt koltség, vagy veszteseg-fliggvény felirasa:

(yt _ﬂ’Xt)z (I'l4)

M—|

C(B)=

t

]
1N

Ezt a célfuggvényt ugy is atfogalmazhatjuk, hogy feltevésiink szerint a fiiggd valtozo
valos és illesztett érteke kozotti eltérés ,,kozel nulla” kell legyen, amit jeloléssel akér igy
is irhatunk:

Ve —B'x =0 (1.15)

Kalaba és Tesfatsion ([1988], [1989], [1990a]) éppen ezzel a formalizmussal jelezte azt,
hogy a kifejezés bal oldalat négyzetes értelemben minimalizélja, viszont az &ltalunk mar
jol ismert ,véletlen eltérésvaltoz6” fogalmat egyaltalan nem kivanta bevezetni, az
ugyanis eloszlasi feltevésekkel jart volna. Az OLS-rél jol tudjuk, hogy mivel ott a
megoldast ortogonalitasi feltételek adjak, annyit mindenképp fel kell tennilink, hogy az a
bizonyos eltérésvaltozé nulla varhato értékii, valamint 1étezik a szorasa. Ezen feliil
viszont nem kell konkrét eloszlast specifikalnunk neki, a pontbecslés jé tulajdonsagait

ez gyakorlatilag nem érinti.

A szerzbpéros tehat elutasitotta a konkrét (pl. normalitasi) eloszlasi feltevéseket,® és a
kdzonséges legkisebb négyzetek modszerét (least squares, LS) a bemutatottak
szellemében terjesztette ki idében valtozd egyltthatovektorra. Az (1.15) illeszkedési
feltevesben az egydtthatok id6flggését bevezetve kapta az Un. regresszios

(megfigyelési) priort, mig ; dinamikajéara simit6 feltevést tett, dinamikus prior néven:*

Ve — Bexe = 0 (1.16)

® Barmennyire is elutasitottik, a szerz6knek az FLS esetében is sziikségiik volt a kétféle eltérésvaltozo
nulla varhaté értékének, valamint véges szoOrdsanak feltételezésére, hiszen ugyanolyan négyzetes
optimumot alkalmaztak, mint ahogyan az OLS teszi. Ebben az értelemben hivhatnank az FLS-t
»-modositott momentumok médszerének” is.

* A prior kifejezés az FLS szerzinek értelmezésében eldzetes feltevést jelent, nincs koze a Bayes-i

okonometridban hasznalt prior eloszlashoz.
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Bt = Br-1 =0 (1.17)

Vegylik észre, hogy e két egyenlet valdjaban nem mas, mint a Kalman-sziir6 allapot-tér
modelljének Uj formalizmussal megadott felirasa! A feltevések értelmében a kozénséges
négyzetes koltségfiiggvény is teljesen logikusan modosul, a két priornak megfeleld
négyzetes koltségosszegeket egy elére megvalasztott x>0 skalar sulyparaméterrel

6sszesulyozzuk:

(yt _ﬂt,xt )2 + /JTZ (ﬂt+1 - ;Bt )l( t+1 _ﬂt) (|-18)

-1
t=1

M—i

C(B,1)=

I
[iN

t

Kalaba és Tesfatsion a kifejezés elsé tagjat mérési koltségnek (measurement cost), a
masodikat pedig dinamikus koltségnek (dynamic cost) keresztelte. A szerzok
értelmezésében tehat az FLS feladat nem maés, mint egy tobbszempontl dinamikus
optimalizécid, ahol a felhasznald a sulyparaméter segitségével adja meg preferenciait a
méresi és dinamikus koltségfliggvény-komponenssel kapcsolatban. Optimalis f; sorozat
esetén csak ugy tudunk barmely koltségdsszetevOn javitani, ha a masikon kozben
rontunk — mindez egy Pareto-értelemben vett hatékonysagi korlatot (residual efficiency
frontier) eredményez a két hibakomponens szerint, melyet akar &brazolhatunk is a

sikban.

Figyeljiik meg, hogy a paraméter szélsdséges értékeire két jol ismert specidlis esetet
kapunk vissza! Ugyanis u =0 esetén teljesen eltiinik a dinamikus koltség, azaz a p;
sorozat szabadon valtozhat idében, mikézben a megfigyelések eltérés-négyzeteit
minimalizaljuk: ekkor nyilvan olyan eredményt kapunk, ahol az illesztett y; értékek
megegyeznek a megfigyelésekkel, viszont az allapotok ennek megfeleléen Osszevissza
ugralnak az id6ben. Masik széls6ségként 1 — oo, ekkor az egyutthatovektor barmilyen
id6beli megvaltozasat végteleniil biintetjiik, igy az id6ben allando lesz; a marginalisan,

de megjelend elsd tag pedig biztositja, hogy ez esetben az OLS megoldashoz érkezziink.

Az FLS feladat megoldasat vazolva, kezdetnek azt kell észrevennink a
koltségfiiggvényben, hogy lehetové tesz egy t = 1-bdl induld dinamikus optimalizalast.
Ha ugyanis c(f:, w)-vel jeldljuk az n—1 id6pontbeli optimalis koltségértéket pi-re

kondicionalva, a kdvetkezd rekurziv 6sszefliggést irhatjuk fel:
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(B, 1) = inf {(yt ~Bx V4 1By~ B) (B~ B+ (B, u)} (1.19)

Tovabba, ez az optimalis koltség a feltevések szerint négyzetes kell legyen az

allapotvaltozo aktualis értékében:

CBt 1) =Bt Sta pt—2 Bt Se1 + Ia (1.20)

Ezt a format a (19) egyenletbe visszahelyettesitve €s a derivalast elvégezve linearis
Osszefligges adddik az allapotvektor t. és t + 1. becslései kozott — akarcsak a Kalman-
sztrd (1.8) egyenletében. Az FLS filter végiil a kovetkezd harom egyenlettel irhat6 le.

Els6ként maga az allapotbecslés:
But = (Se1 + XX’ (Se1 + Xeye) (1.21)
ezutan pedig az S; matrix és s; vektor rekurzidinak dsszefuiggése:

Si= ,u(St.l + ,ulp + XtX’t)_l(St.l + XtX’t) (|22)
St = u(Se1 + ulp + XX') (St + Xey) (1.23)

ezekben az egyenletekben 1, a pxp egyseégmatrixot jel6li, valamint természetesen
Kiindulasul meg kell adnunk az Sp és sy kezdéértékeket. E matrixoknak sajnos nem
olyan konnyl értelmet talalni, igy a kezd6érték megadasa esetlegessé valhat, a szerz6k
egyenesen kinullazzak éket. A simitd eljarashoz — melyet most nem részleteziink —
ugyanezen kezdoértékek kellenek, S; és s; gorgetése is elérefelé zajlik, csak a Sy

becsléseket szarmaztatjuk visszafelé az idében.

A Kalman-sziiréh6z valo elképeszté hasonlosag — azonos allapot-tér modell, négyzetes
optimumok — nem csak az olvasonak lehet feltiing. A folyoirat hasabjain, ahol az eredeti
FLS cikkek is korabban megjelentek, mar 1990-ben vita bontakozott ki a modszer Uj
voltarol. Tucci [1990] konnyen bebizonyitotta, hogy a Kalman sz{iré eloszlasi
feltevéseit az FLS-ben megtéve a két mddszer mar teljesen azonos, a még ugyanabban a
lapban megjelend valasz (Kalaba-Tesfatsion [1990b]) tovabbra is a tébbszempontlsagi
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és eloszlas-fiiggetlenségi érveket hozta fel. A timado érve pedig nem volt erétlen, de
utolag mar tudhatjuk, a ,,gond” nem az FLS, hanem a Kalman-sziiré oldalan volt: épp a
Kalman-sziiré az, amely tokéletesen mikodik eloszlasi feltevések nélkiil is (ahogyan

feljebb mér utaltunk ra, de ezt akkoriban még nem feltételezték).

A két mddszer kozotti megfelelés tovabbi részleteihez lassunk egy tételt, amelyet a
Kalman-sziiré eloszlasi feltevéses valtozataban mar 1970-ben (!) bebizonyitottak
(Jazwinski [1970]), Montana, Triantafyllopoulos és Tsagaris [2009] pedig kés6bb
belatta, hogy az igazolas eloszlasi feltevések nélkil is lehetséges. Az allitas szerint a
Kalman-sziir6  optimalizalo  algoritmusa ekvivalens a kovetkezé kifejezés

minimalizalasaval S, fa,..., fr szerint:

T T-1

4 (yt - ﬂt’Xt )2 + Z(ﬂt-d - ﬂt ),V(u_l(ﬂul - :Bt) (|-24)

t=1

—

Lathatjuk, hogy ez teljesen azonos az FLS (1.18) koltségfuggvényével, ahol a
sulyparaméter és az allapotvektor (egyébként diagonalis) kovariancia-matrixa kozott

fennall a

v, = ul, (1.25)

Osszefliggés. Ezek szerint a u sulyparaméter segitségével a becsult allapotvektor-sorozat
megvaltozasanak varianciajat direkt moddon allitjuk be. Jol latszik tehat, miben
kilonbozik az FLS: mig ugyanezt a Kalman-sziirénél a teljes — bar diagonélis - V,,
forméajaban tesszik meg, itt egyetlen szam all rendelkezésre a teljes p-tagu variancia

leirasara.

Osszefoglalva tehat, az FLS annyiban korlatozobb a Kalman-sziirénél, hogy az Gsszes
allapotvaltozo valtozasi variancidjat az egyetlen stlyparaméterbdl eredezteti, igy azok
mind egyenlok lesznek. Ezen kiviil a két modszer megegyezik egymadssal, egyforman
jol mikodnek konkrét eloszlasi feltevések nélkiil is, az els6 ¢s masodrendii
momentumokat azonban explicit vagy implicit modon, de meg kell adjuk. Mindezt az
ML modszerrel annyiban kiegészithetjik, hogy a paramétereket — igy akar -t is — meg
tudjuk becsulni a normalitési feltevesek meglépése utan.
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A kérdés mindezek utan kettds: egyrészt, az FLS hasznalata vajon egyszeriibbé teszi-e a
becslést, masrészt pedig, a paraméterkorlatozasa elfogadhat6-e a gyakorlatban? Az els6
kérdésre részleges valaszt ismét Montana, Triantafyllopoulos és Tsagaris [2009]
tanulmanya ad: megmutatja ugyanis, hogy eredetileg mindkét sziirGeljaras hasznal
matrixinverziot, ami viszont matrixszorzasokkal Ugyesen kikiiszobolhets, ezzel
jelent6sen gyorsitva az algoritmusokat. A cikk bizonyitasaibdl némi szdmolassal az is
adodik, ahogyan az FLS Sy és sy kezdéértékei szarmaztathatok a Kalman-sziird
megfeleld fio és Po kiinduld becsléseibdl, igy egyszeriiség ¢és hasznalhatosag
tekintetében gyakorlatilag mindegy, melyik modszert hasznaljuk. A parameter-
restrikcio elfogadhat6saga mar nehezebb kérdés, erre a szimulacios részben igyekszink

valaszt adni.

A rugalmas legkisebb négyzetek szakirodalma a kdzgazdasagtanban joval kdnnyebben
attekinthetd hiresebb tarsdénal, hiszen sokszorta kevesebb elemzés készilt a
hasznélataval.> A mar tobbszor emlitett kezdeti bemutatkozé sorozat és vita (Kalaba—
Tesfatsion [1988], [1989], [1990a], [1990b]; Tucci [1990]) idején Tesfatsion és Veitch
[1990] alkalmazasban illusztraltdk az FLS képességeit. A szerzék amerikai adatokra
vizsgaltdk a Goldfeld-féle pénzkeresleti modellt, amely a pénzkeresletet a sajat
késleltetettije és egyéb exogén valtozdk segitségével modellezi. A  becsult
egyutthatokban id6beli valtozast mutattak ki, raadasul az AR(1) egyiitthato értéke joval
alacsonyabban ingadozott a szokasos OLS becslésnél, ez a szerz6k szerint alatimasztast

szolgaltatott a pénzkeresletet korabban 6vez6 egységgyok-hipotézis megdontéséhez.

Litkepohl és Herwartz [1996] nagyon j6l hasznalhatd mddon altalanositottak tovabb az
FLS mddszert. A minimalizaland6 (1.18) célfuggvénybe tovabbi, szezonalis dinamikus
0sszegeket vettek fel, mindemellett 6k is észrevették az FLS ,implicit” variancia-
restrikcidjat, igy minden dinamikus tagba, a (1.24)-hez hasonléan, eclére megadott
diagonalis matrixokat tettek. A modszerrel német szezonalis makro-idésorokon értek el

eredményeket.

> Leigh Tesfatsion, az FLS egyik sziiléatyja kitiin6 irodalom- és programgyiijteményt hozott létre ,,az FLS

honlapjan”: http://www?2.econ.iastate.edu/tesfatsi/flshome.htm
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A kétezres években Kalaba és Tesfatsion eredeti munkait olvasva egyre tobben fedezték
fel és alkalmaztik a modellt egészen kiilonboz6 tudomanyteriileteken — érdemes
megemliteni, hogy az eredeti szerzOparos nem Okonometriai, hanem altalanos
szamitastudomanyi terileten tevékenykedik, ez talan még inkabb hozzajarulhatott a
modszer széleskorli terjedéséhez. Olyan egzotikus teriileteken is talalunk alkalmazast,

mint példaul az elndki népszeriiség modellezése FLS segitségével (Wood [2000]).

A mddszert Ujabban is tobben hasonlitottdk 6ssze a Kalman-sziirével, annak ellenére,
hogy a kapcsolat mar korabban is egyértelmii volt. Kladroba [2005] valamint Darvas és
Varga [2012] szimulacids vizsgalatokat folytatott, ahol mindketten belattak, hogy az
FLS még a Kalman-sziir6nél alkalmazott ML becslés ellenére is jobb lehet, ez azonban
nem egyértelmi. Jogos a kérdés, hogy a szimulacioban miért nem lett teljesen ugyanaz
a két modszer eredménye. A vélasz a részletekben rejlik: a tényleges azonossaghoz el
kell hagyni az ML-t, tovdbba minden kezd6értéket és paramétert megfelelére kell
allitani. Az FLS szir6 tulajdonsagait Morana [2009] is vizsgélja, aki, bar leirja a
megfelelést, az eloszlasi feltevésekben kilonbseget lat. A teljes és részletes bizonyitést
végul a mér sokat hivatkozott Montana-Triantafyllopoulos—Tsagaris [2009] cikkben

talaljuk, ahol a szerzok egy valos idejli pénziigyi alkalmazast is bemutatnak.

A 2010-es években tovabb folytatddik a modszer elméleti kiterjesztése is: Hamidi és
szerzétarsai [2011] a kvantilis regressziOt €s az FLS-t hazasitjak 0ssze, megalkotva a
Flexible Quantile Regression (FQR) modszert, melyet aztan befektetési alapok (titkos)
Osszetételének becslésére hasznalnak. Egy masik tanulmanyban Bura, Chen és Yu
[2012] egy Virtual Machine Model (VMM) nevii allapot-megfigyeld hibatiiré rendszert
épitenek, amelyhez az adaptiv Kalman-sziirét (a szliré egy olyan tipusa, amely a nalunk
rogzitett paraméter kovariancia-matrixokra is folyamatosan becslést ad) eés az FLS-t

egyuttesen hasznaljak.

1.4 Markov rezsimvaltd modellek

Ebben a részben rdviden bemutatjuk az MSW-t, dsszefliggésben az idében valtozo

egyutthatdju regresszioval. Természetesen, akarcsak az allapot-tér modell, ez is felirhato
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joval altalanosabban, itt azonban az el6z6é részhez hasonloan ragaszkodunk a linearis

regresszios kerethez.

Kiindulasul be kell vezetniink a (1.2) linearis regresszio f; egyutthatévektoranak véges
sok lehetséges értéket. ROgzitsiink ilyenbdl N darabot, amelyek mindegyike legalabb

egy skalar elemében kiilonbozik a tobbitdl, ezeket felsé indexszel fogjuk jeldlIni:

B € {B',B% -, BN} (1.26)

Mivel ezek az egyutthatovektor-értékek kolcsonds megfeleltetésben allnak a modell N
darab &llapotaval, azokra nem vezetink be kilon jelolést. Azt feltételezzik, hogy az
allapotok Markov-lancot kovetnek, azaz definicio szerint az allapotok elérejelzéséhez a

folyamat torténete nem relevans, kizardlag az utolsé idépontbeli allapot, formalisan
P(Bt = ﬁjlﬁt—l = Bl) = P(.Bt = ﬁjlﬁt—1 = Bi'ﬁt—z = ﬁk: ) = Dji (1.27)

Mindennek megfeleléen az allapotok kozotti valtasokat két dimenzidban le tudjuk irni,
az Un. atmenet- (vagy tranzicids) matrix segitségével. A IT tmenetmatrix NxN méreti,
és i. oszlopanak j. eleme megadja, hogy ha az eléz8 idészaki allapotot a f'
egyutthatovektor jellemezte, mekkora annak a valoszinlisége, hogy a kovetkezo

allapotot éppen A fogja:

P11 - DPin , ,
: ) : ], ahol pj; = P(ﬁt = leﬁt—l = Bl) (1.28)

n=]1:
Pn1 -+ DPnNN

Mivel az é&llapotok halmaza zért, azaz barmely allapotb6l csakis az N allapot
valamelyikébe juthatunk (6nmagat beleértve), konnyt latni, hogy az atmenetmatrix

oszlopainak dsszege éppen egységnyi.®

® A szakirodalom nagyrészt éppen az &ltalunk hasznalt matrix transzponéltjat alkalmazza. Ekkor az 6sszes
tobbi vektor (emisszidk, becslések) sorvektorra kell valjon, a 77-vel val6 szorzasok sorrendjét pedig meg
kell cserélni, ezen feliil minden igaz lesz, amit itt frunk. A két feliras teljesen ekvivalens egymassal, mi az

oszlopvektorokat ez esetben kényelmesebbnek tartjuk.
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Gondoljunk az el6z6 részre: jOl lathatdo az allapotdinamikat leird atmenetmatrix
analogiaja az allapotegyenlettel, hiszen mindkett6 a szamunkra nem megfigyelt
egyttthatovektor id6beli alakulasat adja meg. Vajon mivel irjuk le a megfigyelési
egyenlet megfeleldjét? Olyan leképezés sziikséges szamunkra, amely a megfigyeléseket
az allapotok fliggvényeben adja meg, hiszen ez lesz szdmunkra a kulcs az allapotok
identifikalasaban az adott megfigyelés ismeretében. Az emissziés matrix valo erre a
célra: minden allapotban megadja az egyes kimenetek valoszinliségét (természetesen
diszkrét véges szamu kimenet esetében). Modelliinkben azonban folytonos kimenetek
vannak, ennek megfeleléen az #; emisszids vektort definialjuk, amely az allapot
fliggvenyében megadja a t. id6szaki megfigyelés feltételes stirtiségfiiggvényét:

[p(ytlﬁt = ﬁl)]
n, = : (1.29)

p(ytlﬁ; =B")

Vegylk észre, hogy az emisszios vektor megadasanal valik az eloszlasi feltevések
bevezetése elkeriilhetetlenné, hiszen a feltételes siiriségfiiggvényeket meg kell adnunk,
még ha paraméterezve is. gy példaul, ha linearis regresszionk hibatagjat normalisnak
vesszilk o szorassal, akkor y; sfirlisége a ' egyiitthatovektort tartalmazé allapotot

feltételezve nem mas, mint

p(velBe = B1) = 2 p (2L (1.30)

ahol ¢(.) a standard normalis eloszlas strliségfiiggvenyét jeloli. Ezzel a modelliinknek

megadtuk a ,,megfigyelési egyenletét” is, készen vagyunk a felépitéssel.

Ami most kovetkezik, az a rendszer predikcio-korrekcié algoritmusa, az analdgia
alapjan akar ,,Markov-sziir6”-nek is nevezhetnénk. A kialakulé becsléseink azonban
ezuttal nem kozvetlenill az egyitthatévektor értékére vonatkoznak — hiszen azokat
kilon-kilon ismerjik, hanem az egyes egyitthatovektorokkal jellemzett allapotok
valosziniiség-eloszlasara. Ezt az eloszlast &-vel fogjuk jeldlni, és az alsd indexében a
korabbiakhoz hasonléan megmutatjuk, hogy melyik iddszakban késziilt és melyik

idészakra vonatkozik. Igy példaul a &; valdsziniiség-eloszlas vektor nem mas, mint
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P(f; =. Blye)

Et|t = :
P(B: = BNlye)

(1.31)

természetesen a vektor oszlopdsszege egységnyi. Ebbél mar konnyedén megkaphatjuk
magéra az egytthatovektorra vonatkozo Sy becslésiinket, hiszen az egyes valosziniiség-

értékekkel be kell stulyozni magukat a lehetséges egytthatovektorokat:

P(f; =. Blye)

.Bt|t =EBly) = [B* ... ,BN] :
P(B: = BN ye)

= Bft|t (1.32)

ahol B a lehetséges ' oszlopvektorokbdl képzett pxn méretti matrix.

A rendszer predikcioja itt is az allapotdinamikabol — azaz atmenetmatrixbol — adodik és
a Kalman-sziir6hoz hasonloan igen egyszeri. Ha ugyanis megvan a &y Korrigalt
becslésiink, azaz a t-1. id6szaki allapotok valosziniiség-eloszlasa (illetve az Osszes
megfigyelés eddig az id6pontig), azt ugy tudjuk eggyel elére gorgetni, hogy

megszorozzuk magaval az atmenetmatrixszal:

St = ISy (1.33)

E matrixegyenlet egy soranak kifejtése igazolja az Allitdst, amely magukbol a
definiciokbdl adja magat. Ezutan szokas szerint feltesszlk, hogy beérkezik a t. idészaki
megfigyelés, amibol a fentiek szerint ki tudjuk szd&molni az #; emisszids vektort, majd a

hianyzo becslésre felirjuk Bayes tételét:

P(Be = Bilye) = APl Ar) (134)

Lassuk, mit takar az egyenlet jobb oldala. A szamlalo elsé tényezdje az emisszios
vektor i. eleme, a masodik tag pedig épp az imént kiszamolt &1 becslés i. eleme (ne
felejtsiik el, hogy az egész egyenletet kondicionaljuk a t-1. idészakra). A nevez6 nem
mas, mint az y; megfigyelés feltételes likelihood filiggvénye, amit konnyen

megkaphatunk, ha minden i-re a szamlalokat 6sszeadjuk:
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P(y,) = §V=1 P(Ytlﬁt = Bi)P(ﬁt = Bl) = 1,(77t ©, S;t|t—1) (1.35)

A masodik egyenléség mindezt roviditett formaban mutatja, az 0j operdtor az
elemenkeénti szorzést jeldli. Az (1.34) egyenlet tehat éppen a keresett becslést adja meg,

amelyet zarasként atirunk vektorialis formaba:

NeO&¢e—1 _ NeOMEr—q1)t-1
1(neO&¢e-1)  V(MeONEe_1jt—1)

Et|t = (1.36)

A képlet eredménye még csak valdszinliség-eloszlas, viszont az ismert lehetséges
allapotok B matrixaval valo (1.32) Osszesulyozassal konnyen megkapjuk az aktualis
allapot vérhato értékét. Ezzel az egyszerli szlirdalgoritmussal tehat a paraméterek
ismeretében becslést adhatunk az ismeretlen egytthatovektor sorozatara, mikdzben —
mintegy melléktermékként — az egyes megfigyelések likelihood-értékeit is kiszamoljuk.
Nem kétséges tehat, a Kalman-sziiréhéz hasonldan itt is hasznalhatjuk az ML modszert
barmelyik paraméter megbecslésére, gyakorlatilag az egyetlen, amit nekink kell
megadni, az maga a modellstruktdra (pl. hogy éppen N darab allapot van, vagy az
eloszlasok milyenségét, stb.). Raadasul, itt is lehetséges simitott értékek szamitasa,
melyet az korabbiakhoz hasonléan nem részleteziink, az ugyancsak részletesen

megtalalhaté a mar emlitett Hamilton [1994] kdnyvben.

Igy az allapot-tér rendszerekkel szemben a Markov-tipusd rezsimvaltés modellben a
linedris regresszionk egyutthatovektora csak veges sok érteket vehet fel, és feltétlendl
szlikséges eloszlasi feltevésekkel élnlink; még akkor is, ha nem alkalmazunk ML
eljarast, cserébe a rugalmassaga Oriasi. Ezért altaldban olyan alkalmazasokban
hasznéljuk, ahol relative keveés, elmélet szempontjabdl is jol megkiilonboztethetd rezsim
van, amelyek idoben feltehetdleg valtogatjak egymast. Jo példat szolgaltatnak erre a
pénzigyi piacok, ahol az abrakrdl is leolvashatoan valtjak egymast az optimizmus és
panik idészakai: elébbiben felfele haladnak az arak, a bearazott volatilitas folyamatosan
csokken és az eszkozok kozotti korrelaciok alacsonyak, mig az utdbbiban aresés, a
volatilitds robbanasszerii emelkedése és megugrd eszkozosztalyok kozotti korrelaciok

tapasztalhatok.
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Bar Hamilton [1989] eredeti cikke az Uzleti ciklusokrol szélt, a modell pénzugyi
alkalmazésai gyorsan elterjedtek, klasszikus példat ad erre Norden—Schaller [1997], de
érdemes Dueker [1997, 2007] munkassagat is végigkovetni, aki az eszkdzhozamokat
rengeteg Markov-féle specifikdcioval modellezi. Hamilton és Susmel [1994] tanul-
manyanak koszonhetéen az ARCH tipusu modelleket is elérte a rezsimvaltasok
felteveése, ugyanezzel idehaza Darvas [2001] foglalkozott: 6 a forintkamatlabra illesztett
switching, azaz rezsimvalté ARCH (SWARCH) modellt.

1.5 Szimulacios vizsgalat

Ebben az alfejezetben egy részletes szimulacids vizsgalatot mutatunk be, ahol
kiilonbozd kornyezetekben lathatjuk az eljardsainkat mitkodés kozben, Osszemérjiik
azok képességeit, valamint 6sszehasonlitjuk 6ket a szakirodalomban jelenleg elérhet
masik ket szimul&cioval. Az ML paraméterbecsléssel kiegészitett Kalman- és Markov-
modellek mellé bevessziik az FLS-t is, hogy elddntsik, milyen kovetkezményekkel jar a
kordbban mér korlljart variancia-korlatozas, illetve hogy megvizsgéljuk, mennyivel
romlik a becsléslink, ha a u stlyparamétert rosszul allitjuk be. ,,Kontroll-eljarasnak”
vegul bevesszilk az OLS mddszert, és mind a négy esetben a szlir6- €s simitoeljaras

eredményét is elkészitjuk.

Az alfejezet felépitése a kdvetkezd: elészor bemutatjuk a szimulacids modelliink pontos
felépitését. Masodszor alaposan targyaljuk Darvas és Varga [2012] és Kladroba [2005]
szimul&cioit, a felépitéseket rendre 6sszehasonlitva a mienkkel. Harmadszor, részletesen
végigmegyunk az eredményeinken, rendre 0Osszehasonlitva azokat a masik két
szimuldcioval. Végil dsszefoglaljuk az eredményeket és levonjuk a kovetkeztetéseket.

Modellfelepités. Végsé célunk megvizsgalni azt, hogy kiilonb6z6 valos f; sorozatok
esetén hogyan becsli azokat vissza a modszerek sziir6- és simitd algoritmusa. Ezért egy
olyan regressziét szimuldlunk, ahol aztan a szamunkra fontos p; egyutthatora o6t
kiilonboz6 feltevéssel éliink, mik6zben egy masik, y; zavard egyitthatét is bevesziink az
egyenletbe, amely azonban minden kisérletnél ugyanaz: egy nullaatlagu autoregressziv

folyamat. Osszességében tehat alapesetben a kdvetkezé modellt szimulaljuk:
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Vi = PiXae + y Xor t+ & es g~ N(O, 0.25)
7= 0.25p11 + N(O, 0.05) (|.37)
X1t ~ N(1, 0.25) 8S Xot ~ N(1, 0.25)

Az els6 egyenlet magat a regressziot adja, a masodik egyenlet a masodik egyutthato

idobeli viselkedését irja le, végul a harmadik sorban azt lathatjuk, hogy az xi: és Xa

regresszorok azonos normalis eloszlasbdl kertlnek ki (mivel a regresszorokat ismerjik,

a konkrét eloszlasuk vajmi keveset szamit az eredményekben). A képletekben jelzett

osszes véletlen valtozo fliggetlen egymastol, az eloszlasoknal pedig a varhatd értékeket

és szorasokat tlntettlk fel. A szimulaciok hossza 200 megfigyelés, és minden egyes

esetben 1000 szimul&ciot végziink. A pi-re vonatkozo 6t felteves a kovetkezo:

o > W e

konstans egydtthatd,

diszkrét torés az egyutthatoban,

lineéris trend az egydutthatéban,

szinuszoid mozgas az egylitthatoban,

az egyutthat6 egységgyok folyamatot kovet.

Miutan a fenti alapesetet végigvizsgaltuk, a kovetkezd modositott szimulacidkat is

elvégezzilk. Az egymas utan kovetkez6 modositasok mindig az alapesethez képest

értendok, nem rakodnak egymasra:

A
B.

alapeset,

a regresszios egyenlet hibatagjanak (e;) sz6rasa a megfigyelések masodik felében
a kétszeresere ndvekszik (heteroszkedaszticitas),

a regresszios egyenlet hibatagja 3 szabadsagfoki t-eloszlast kovet, szorésa
viszont marad 0.25 (eloszlasi feltételek nem teljestilése / magas csUcsossag),

a regresszios egyenlet hibatagja egyenletes eloszlast kdvet gy, hogy a szdérasa
marad 0.25 (eloszlasi feltételek nem teljesiilése / alacsony csUCs0ssag).

a y; egyltthatd varhatd ertéke a megfigyelések méasodik felében egységnyivel

megnd (zavaras).

A visszabecsléseket mindegyik modszernél a helyes specifikacidval végezziik (tehat

kétvaltozds egyenletet teszlink fel). Az OLS sziir6 esetiinkben egy olyan becslés, amely
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minden idépontban az aktualisan rendelkezésre allé mintabol szamolja az egydtthatokat
a kozonséges legkisebb négyzetek maédszere segitségével,” az OLS simitd pedig ennek
megfelelden nem mas, mint a teljes mintdn szdmolt konstans egylitthatoji becslés. A
Kalman-sziirénél az (1.5) egyenlet értelmében az allapotokat egységgyok folyamatként
kezeljiik és a sziirét o = 0.5-rél inditjuk, amely egy ,,semleges” feltevés, mivel ez az
egyiitthato idébeli atlaga az els6 négy esetben és ebbdl a kezd6értékbol indul a véletlen
bolyongas az otodik esetben. Az FLS-nél a kezd6értékeket a Kalman-sziirfvel
ekvivalensnek allitjuk be, a « sulyparaméter tekintetében pedig haromféleképpen jarunk
el, innét lesz majd a harom FLS becslésiink. Elséként, az ismert f; differencia
sz6rasanak ismeretében optimalis u-t szamolunk,® majd — megvizsgélandé
félrespecifikalasanak hatasat — vesszik ennek egytizedét, valamint tizszeresét. Az
optimalis u valds egylitthatokbol torténd kiszamolasa illetéktelen eldnyt jelenthet az
FLS szdmara, hiszen a tobbi modszer maga becsli a paramétereket, ez azonban jéval
kisebb eldonyt ad varhatéoan, mint amekkora az egyiitthato-sorozatok kiilonb6z6
szOrasabdl adodd hatrany. A Markov modellnél végil két rezsimet feltételezink,
amelyekben mindkét egyditthatdé mas-mas értéket vehet fel. Bar elég lett volna a
szamunkra fontos egy(tthatd rezsimenkénti valtozasdnak megengedése, a modell
szabadsagat az ,,igazsadgossag” érdekében minél kozelebb akartuk hozni a Kalman-

szilir6éhez. A kezd6 valosziniiségeket itt 50-50%-ra allitjuk a két rezsimben.

Szimul&cids irodalom. Hasonlitsuk mindezt 0ssze elészor Darvas és Varga [2012],
majd Kladroba [2005] szimulacios keretével, és nézziik meg az emlitett szerz6k
eredmeényeit! El6bbi tanulmany eredetileg az inflacios perzisztenciat vizsgald cikk
(Darvas-Varga [2014], azaz e disszertacio Il. fejezete) része volt, igy az ottani
szimulacio kifejezetten a becsiilend6 empiridhoz hasonlo feltételeket allitott. A
tanulmanyozott folyamat elsérendii autoregresszio, ahol mind a konstans, mind az

AR(1) egyutthato idoben valtozhat. Utdbbi egyiitthatd — és legtdbbszor a konstans is —

" A rogzitett kezdSpontbol induldé OLS egy specidlis esete az tn. rekurziv legkisebb négyzetek
modszerének (recursive least squares, RLS), ahol megengedett az egyes megfigyelések sulyozasa (pl.
exponencialisan csokkend sulyozas az idében hatrafelé haladva).

8 A konstans, illetve lineérisan véltozd egyiitthatos esetnél ez a modszer végtelen nagy stlyparamétert
eredményez, ezért itt korabbi tapasztalatok alapjan 10°-ban hatarozzuk meg az optimalis u-t. A zavard
egyutthatd differencidjanak, azazA y-nek a szdrésa az (A-D) esetekben 5.9%, az (E) esetben 9.3%. Af;

szérasa a diszkrét ugrasos esetben 2.8%, az egységgyok esetben 4.8%, minden mas esetben < 1%.
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éppen ugyanazokat a formakat veszi fel, mint e fejezetben, tehat konstans, hirtelen
valtas, linearis mozgas, szinuszoid mozgas és vegul egységgyok folyamat. A szimulécio
egyik fontos eredménye, hogy az OLS ilyen esetekben felfelé torzit, ami az
autoregresszid, mint specialis regressziés modell kovetkezménye. Ezzel ebben a
fejezetben nem foglalkozunk, az OLS becsléstdl igy azt varjuk, hogy idoben atlagolja az
egyutthatd-folyamatokat. A szimulacié méasik eredmeénye, hogy az FLS a restrikcidival
egyutt is bizonyos helyzetekben jobb lehet, mint a maximum likelihooddal
megtamogatott Kalman-sziir6. Ennek igazsaga még a szerzOk kozott is vitatott,
mindenesetre tény, hogy a numerikus optimalizalas konvergencijanak nehézsége miatt
a Kalman-sziir6 a gyakorlatban sokszor produkal értelmezhetetlen: konstans, vagy
erratikusan valtozé egyutthato-becsléseket, ilyent az FLS nem igazan tesz. Hiaba
elmeleti elény tehat a Kalman-sziiré oldalardl az egyiitthatok kovariancia-matrixanak
szabadsaga €s pontos becsiilhetdsége, ha kozben gyakorlati hatrany a nehézkes
optimalizalas. Ezért aztdn egyik modszer elénye sem egyértelmii, de persze ez
meglehetdsen nagy eredménynek szamit egy olyan eleddig teljesen ismeretlen

madszert6l, mint az FLS.

Kladroba [2005] nem vizsgélja az atlagos teljesitményeket, hanem csak egy-egy
szimulaciét mutat be a Kalman-sziir6 és az FLS Osszehasonlitasara. Utobbit kétféle
stulyparaméterrel vizsgalja, am ezekrdl csak annyit tudunk, hogy ,kicsi” és ,,nagy”
értékek. Harom-egyutthatds regresszidban nézi a konstans, hirtelen valtadsos, majd
linedris valtozasos esetet, es ezek kozil neki is van, amelyikben az FLS valamely
variansa gy6z. Ezek utan kétféle modellspecifikacids hibat vizsgél: az els6ben a becslés
kezdeti értékét allitja el, és azt tapasztalja, hogy mindegyik modszer gyorsan korrigal —
ehhez egészen hasonlé a mi szimuldciénk hirtelen valtdsos esete. A masodik
modellspecifikacios hibaban a rendszer atmenetmatrixat (A matrix az 1.3 egyenletben)
allitja rosszra, és azt kapja, hogy a becsult értékek nagyon gyorsan divergalnak
(Kalman-sziird), illetve egyaltalan nem konvergalnak a megfeleld értékhez (FLS). Ez az
eset nagyon érdekes, viszont vizsgalata elég messzire vezet. Mi a teljes disszertacidban
egységmatrixot feltételeziink atmenetmatrixnak, ami béven lefedi azt az esetet, hogy az
egyutthato-folyamatok folytonosak, ami meglehetdsen altalanos felteves. Itt valojaban
az okozhat problémat, ha tobb valtozonk van, és azok az atmenetmatrix atléon kivdli
elemein keresztll interakcidba léphetnek egymassal — ezt ugyancsak lehet becsilni az

ML modszerrel, és az is lathato, hogy ha nem becsuljik, akkor a becslésiink végleg eltér

32



a helyes értéktdl, igy ezzel az esettel itt nem foglalkozunk. Kladroba végil azt is
megemliti, hogy az allapottér-modell barmely kovariancia-matrixat is specifikalhatjuk
rosszul, ez azonban nincsen hatassal a kapott pontbecslésekre. Osszességében
dontetlenre hozza ki a két modszer kozotti kérdést, hiszen FLS-sel egyrészt azonos vagy
jobb eredményeket produkalhatunk, méasrészt viszont a Kalman-sziiré problémait nem
kerilhetjuk meg. A Kalman-sziirének annyi elénye van, hogy sok szoftverbe be van

épitve, valamint a hiper-paraméterek is becsiilhetéek ML segitségével.

Az alapeset eredményei. A kovetkezékben végigvessziik a sajat szimulacionk ered-
ményeit. A becsilt egyiitthatd-sorozatok atlagat, valamint 5. és 95. percentilisét véve
konfidencia-intervallumot készitiink, amelyeket — a val6s folyamattal egyutt — az 1.1a.-
I.5a. dbrakon mutatunk be az (A) alapesetben. Parhuzamosan, az 1.1b.-1.5b. &brékon
egy-egy véletlenszeriien kivalasztott esettel illusztraljuk tovabb a becslést. Az abrainkon
a 3-3 FLS sziirt és simitott becslést az olvashatésag megtartasa végett kihagyjuk — ezek
a becslések jellegiikben nem térnek el a Kalman-sziiré becsléseitél, csupan kiilonb6z6
valtozékonysaggal birnak. Hasonléan elhagyjuk az OLS simitott becsléseket is —
értelemszeriien, hiszen azok iddben allanddak és leolvashatoak az abrakrol, mint az

OLS-szurt sorozatok utolso értékei.

Azért, hogy szamszeriien is attekintést nyerjiink az egyes modszerek elényeir6l és
hatranyairol, az 1.1. tdblazatban a valds és becsult sorozatok kozotti atlagos RMSE (root
mean squared error) értékeket adjuk meg mind az 6t (A-E) esetben, valamint a (B-E)
esetekben az RMSE ¢értékeknek az (A) alapesettol egyltthato-folyamatonként és
maodszerenként vett eltéréseit is. Ezzel vildgossa tesszilk, hogy adott modszer adott S

idésoron adott esetben mennyit javitott vagy rontott az alapesetbeli onmagahoz képest.

A kovetkezékben bemutatjuk az 6t feltevést az egyiitthatovektor alakuldsara vonat-

kozoan, és kilon-kilon megvizsgaljuk az alapesetben kapott eredményeket.

e (Al) Konstans egyutthatd. g; értékét vegig 0.5-0n tartjuk, ez egyfajta kontroll
Kisérlet. Az l.1a. abréan latjuk, hogy véarhato erték tekintetében minden eljarés
sikerrel vette ezt az alap-akadalyt, bizonytalansag tekintetében viszont egyrészt a
»hazai palyan jatsz6” OLS oriasi kilengésekkel csokken le, masrészt pedig, a két

Markov algoritmus joval nagyobb — bar végig konstans — bizonytalansagot

33



produkalt a Kalman-algoritmusoknal. Vajon miért? Az els6 kérdés
megvalaszolasanal azt kell észrevenniink, hogy az OLS sziir6 induléskor
semmiféle segitséget nem kap az ismeretlen egyutthato értékérdl, ellentétben a
tobbi mddszerrel. Ezért kezdetben a kis mintaelemszam miatt nagy a szorésa,
ami aztan exponencialisan csokken — kelléen sok megfigyelés esetén viszont a

tobbi mddszer szo6résa ala is kertlhet!

A mésodik kérdésre a tulajdonképpen technikai valaszt az 1.1b. &bran talaljuk,
ahol egyetlen kiragadott eset lathatd a szimul&cidkbol: a Markov modell itt
valdjaban egy felre-specifikacioval szembestl, hiszen csak egyetlen S-érték van
a kett6 helyett. Az ML-optimumban viszont aligha garantalhatd, hogy a ket
Kibecsllt S egybeessen, valamekkora kilénbség mindig lesz kozottik a
numerikus optimalizdlas nem tokéletes volta és az aktualis minta
egyenetlenségei miatt. A szliré- €s simitéalgoritmus viszont ettdl ,,ugralni” fog,

mert az aktualis zajok miatt hol az egyik, hol a masik becsilt érték felé hajlik.

A Kalman-sziir6 és simitd kozott is latunk minimalis killénbséget, bar csak az
I.1b abran. Ez nem az aktualis eset specifikuma, hanem altalanos: a sziird
becslése mindig valtozékonyabb, hiszen csak a sajat histériajabol dolgozik, a
simité — ahogy a neve is mutatja — a teljes kornyezetet figyelembe veszi (el6re és

hatrafelé is), igy ez esetben is helyesen eltalalja az egyutthato konstans voltat.

A szimulacié tanulsdga tehat, hogy a Markov modell becslésének
bizonytalansdga megndhet, amikor hamisan tal sokféle allapotot feltételezlink és
a becsult rezsimek viszont tulzottan egybeesnek; ettdl eltekintve az eljarasok jol

képesek kdvetni a konstans értéket, ahogyan azt vartuk.

(A2) Diszkrét torés az egyutthatéban, az értéke a minta felénél 0.3-r6l 0.7-re
valt. Ez az id6beli viselkedés a leginkabb Osszeegyeztetheté a Markov modell
feltevéseivel, hiszen a két értéket két kiilonbozé rezsimnek foghatjuk fel. A
I.2a.-1.2b. abrakon mindez gydnydriien visszakdszon, a Kalman algoritmusok
lathatdan rosszabbul alkalmazkodnak az ugrashoz, bar ezen kivil a két modell
standard hibaja kozel azonos. A szlir6k — érthetben — csak az ugrds utan

kezdenek alkalmazkodni, a simitok pedig atsimitjdk az egyutthatd valtozasat.
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Osszességében, diszkrét valtasnal a Markov modell gyorsabban reagél, de a
Kalman-sziiré is hasznalhatoan miikodik. Az OLS az el6z6 esethez hasonldéan
nagy bizonytalansaggal kezd, jol kdveti a konstans 0.3-at, majd a valtas utan
fokozatosan — nagyon lassan alkalmazkodik. A simitott OLS becslés pedig jol
lathatdéan a két egyutthato-érték atlagat adja, ami nem meglepd, hiszen a torés

épp a felez6 idépontban kovetkezett be.

(A3) Linearis trend az egyutthatdban, értéke a mintaban folyamatosan 0.2-r61
0.9-re valtozik. A 1.3a.-1.3b. dbrak tanuséga szerint az OLS képtelen kovetni a
valtozést, hiszen kiatlagolja a multbéli fi-ket. A Kalman algoritmusok ellenben
alacsony bizonytalansaggal pontosan keépesek jo becslést adni a linearis
valtozasra. Figyeljik meg a sziir6 alkalmazkodasat a kezd6 0.5-0s értékrél. A
simitd mar jobban kozeliti ezen a kezdeti szakaszon is az egyitthatét, de az
indul6 becsléshez val6 ,,hizas” itt is latszik.

A Markov modellek itt mar nehezebb helyzetben vannak, hiszen az ML médszer
két rogzitett S allapotot tud csak kijeldlni. Ezek az A&llapotok logikusan
jelolédnek ki a ndvekvo linearis szakasz elsé és harmadik negyedéhez, a sziird
és simitd pedig — nagyjabol kdzépen — atvalt a fels6 rezsimre, ezt lathatjuk az
I.3b. &bran. A masik panel szerint ez az atvaltas eloszlik a minta kdzepen, igy az
egyedi eset hibaja ellenére atlagosan jo becslést kapunk: egyrészt j0 nagy

standard hibaval, masrészt pedig egyetlen becsléssel biztosan hibazni fogunk.

Ezt az esetet O0sszefoglalva, a Markov modell ,,Iépcsésen” becsiil kiillonbozo
rezsimeket a folytonos valtas helyett, és a valdszinliségek tobbnyire ugy
alakulnak, hogy a sulyozott varhat6 érték nem folytonosan, hanem hirtelen valt
at egyik rezsimbdl a masikba. Linearis és ehhez hasonld folytonos valtozas
esetén tehat érdemes a nagyon jo kovetési tulajdonsagokkal rendelkezé Kalman

szUro6t valasztani.

(A4) Szinuszoid mozgéds az egyultthatéban, f; a mintdban egy teljes
periddusnyi szinusz hullamot végez, melynek kozépértéke és amplitiddja rendre
0.5 és 0.3. Ez az eset jellegében nagyon kozel all az el6z6hoz, hiszen itt sem

véletlenek az egyiitthatd megvaltozasai. Ennek megfeleléen a megfigyelésiink is
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hasonl6: a Markov modell legfeljebb atlagosan ad jo becslést, az OLS kiatlagol,
a Kalman-sziir6 viszont helyesen koveti az egyiitthaté mozgasat. Figyeljik meg
a l.4a.-1.4b. &brékon (és akar az el6z6, linearis esetnél is), hogy a Kalman-sziir6
varhatéan némi késéssel koveti csak a mozgast; ez egy &ltalanosan
megfigyelhetd jelenség, amelynek az oka az, hogy az algoritmus egyre csokkend
sullyal, de figyelembe veszi az elmult megfigyeléseket. A simitd természetesen

mar nem esik ebbe a hibaba.

e (Ab) Az egyutthatd egységgyok folyamatot kovet, melynek Kkiindulo értéke
0.5. Ez az eset lathatéan a Kalman-sziir6 terepe, hiszen tokéletesen megegyezik
annak a feltevéseivel, mig a masik oldalon el6re lathatd, hogy a Markov-modell
vagy az OLS becslésének josaga itt esetleges, nagyban fligghet a folyamat
mintabeli alakulasatol. Az 1.5a.- 1.5b. abrakon 1évé realizaciobdl az el6z6 két
esethez hasonldra kovetkeztethetiink: bar a Markov modell szabadsaga joval

kisebb, itt is megfelelden valasztja ki a rezsimeket és valt kozottik.

A szimulacid els6 részének Osszefoglalasaul tekintsink az atlagos négyzetes hibakat
Osszegz6 1.1. tablazat (A) paneljére! Elséként szogezzikk le, hogy az OLS sziird
produkélta a legrosszabb eredményt, ami részben a tényleges alkalmatlansaganak,
részben pedig a nagy kezdeti bizonytalansaganak koszonheté. Az OLS simit6 — azaz
teljes mintas konstans egyditthatds becslés — hibaszintjei viszont mar nem kirivoan
rosszak: ezek egyfajta etalont jelenthetnek, hiszen ezt tudjuk elérni idében allando, az
egyutthatd-sorozatot valdjaban kiatlagold becsléssel.

A Kalman és Markov modellek esetében megallapithatjuk, hogy azokban az esetekben,
ahol a feltevések megegyeznek az adott modell feltevéseivel, (i) a simitéeljaras jobb
eredményt produkal a sziir6nél, és (ii) az adott modell jobban miikddik a masiknal. A
fentiekben részletesen leirtuk, hogy melyik eset melyik modell feltételrendszerének
kedvez jobban, és mindezek a tapasztalt hibakban is visszakdszonnek, ami nem
meglep6. Ahogyan az sem meglepd, hogy félrespecifikalas hianyaban az a jobb eljaras,
ami az adott pillanatban ,,jovobe lat”, tehat ismeri az Osszes adatpontot. Ne
feledkezziink el viszont arrol sem, hogy valés idejii alkalmazasban csak a szirt

eredmények allnak rendelkezésre!
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Vizsgaljuk meg most az FLS becsléseket! Eloszor is, az optimalisnak szamitott u
paraméter is kicsivel rosszabb eredményeket ad a Kalman sziir6nél, amit a zavaro
folyamat fi-t6l kiilonb6zd szoérasa okoz, ezt jol lathatjuk az utolso, egységgyok-
folyamatos esetben, ahol mind a sz6rasbeli, mind az RMSE-beli kulénbségek kicsik. Az
eltér6 szorasu egyiitthato-sorozatok tehat a valdsagban is némileg megzavarjak az FLS
modszert. A stulyparaméter beallitasara vald robusztussagot vizsgalva pedig azt kapjuk,
hogy az eredmény x megvaltoztatdsaval bar romlik, még mindig jobb az OLS simitd
etalonjanél. Ez az eredmény egyrészt megfelel Kladroba [2005] vizsgalatdnak — hiszen
nem is kevésszer létezik olyan realizécid, ahol valamely FLS megveri a Kalman-sziir6t,
masrészt viszont ellentmond Darvas és Varga [2012] vizsgalatanak, hiszen nalunk az
FLS egyszer sem tudott nyerni. Valosziniileg ott az egyiitthato-folyamatok szorasai
kelléen kozel alltak egymashoz ahhoz, hogy az FLS valamely salyparaméterre
atlagosan is jobb legyen — a val6sagban azonban ezt nagyon nehéz garantélni.

Tovabbi esetek eredményei. Az alapesetbél szarmaztatott (B-E) esetekben minden
becslésnek tovabbra is a fentiekhez hasonloan sikerilt kovetni a valos egyutthatot, igy
itt abrdkat nem érdemes mutatnunk, hiszen azok nagyon hasonléak az
alapesetbeliekhez. Itt leginkabb az 1.1. tabldzat RMSE-adatait vizsgaljuk (a bal
panelen), illetve azt, hogy adott modszer adott egyltthato-folyamaton mennyit javitott

vagy rontott alapesetbeli 5nmagéhoz képest (a jobb panelen).

e (B) Heteroszkedasztikus eset. Ez az eset minden mddszernek nehézseget jelent,
de nem egyenletesen. Az eloszlasra erésen tamaszkodé Markov-modell sokat
bukik, a Kalman-sziir6 is rosszabb az (A) esetnél, de csak mérsékelten, és a
kiilonboz6 egylitthato-feltevéseken nagyon egyenletes a teljesitménye — 6
mutatkozik ez esetben a legjobbnak. Az FLS nagyon hektikus, diszkrét ugrasnal
és egységgyok-folyamatnal is rengeteget romlik, ami azt sugallja, hogy a

heteroszkedaszticitast csak folytonos egyiitthato-folyamatoknal tudja jol kezelni.

e (C-D) Normalitas feladasa. Az eredmény azt mutatja, hogy a modszerek josaga
figyelemreméltéan invarians arra, ha a hibatagjaink normalis eloszlasat mas,
erdsen csucsos, vagy nagyon kevéssé csucsos eloszlasra cseréljiik le. Egyediil a
Markov-modell szenvedi meg a csucsos eloszlast, ennek az az oka, hogy a

hibatag egy-egy extrém értéket a modell rezsimvaltasnak értékeli, atcsuszik a
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hamis rezsimbe, és onnét mar nehezebben jon vissza akkor is, ha valdjaban nem
tortént rezsimvaltas. Ezzel a két esettel empirikusan is igazoltuk, hogy a

Kalman-sziiré invarians a hibatagok eloszlasara.

e (E) Maésik egyutthaté zavarasa. Mindkét hivatkozott szimulécids vizsgalat
mutat olyan esetet, ahol a becslés a regresszids egyenlet egy masik valtozdjanak
a megvaltozasa miatt romlik el hirtelen, majd araszol vissza Ujra a valos
folyamat kozelébe. Ez a tapasztalat azt mutatja, hogy az id6ben valtozo
paraméterli modszerek nehezen tudjak egymastol elvalasztani a kiilonbozo
egyutthatok megvaltozasat, ezt vizsgaljuk ebben az esetben. Szimulacidénkban a
Markov-modell alig romlott, ami érthetd, hiszen a zavaras nem volt akkora,
hogy a diszkrét becsléseket elrontsa; viszont a tobbi modszer érezhetden
rosszabbul teljesit. A Kalman-sziird egyenletesen romlik, az FLS teljesitménye
pedig nagyon hektikus — ez azzal magyarazhatd, hogy ebben az esetben
megvaltozik az egyutthato-folyamatok differenciainak szérasa, eés igy az
alkalmazando sulyparaméter is. Valamely FLS atlagosan is megveri a Kalman-
szlirét, feltehetdleg a mar emlitett numerikus optimalizacids probléma miatt, egy
adott gyakorlati probléménal azonban nehéz volna megmondani, éppen milyen
sulyparamétert kell ehhez hasznalnunk.

Osszefoglalva a négy szarmaztatott esetben tapasztaltakat, az egyes jelenségeket az
egyes modszerek konstrukciéjabol meg tudtuk magyarazni. A Kalman-sziiré elényt
mutatott az FLS-sel szemben, mivel egyenletesen és dsszességeben jobban teljesitett az
egyes esetekben, mindannak ellenére, hogy létezett olyan kdrnyezet, ahol az FLS
kerekedett felil. Mindazonaltal egy szimulacios koérnyezetben nehéz bemutatni a
Kalman-sziir6t sujtdo optimalizaciés nehézségeket, igy nem mondunk ellent sem
Kladroba [2005], sem Darvas és Varga [2012] szimulaciés eredményeinek.
Osszességében nehéz barmelyikiiket is kizardlagos nyertesnek kikialtani, érdemes
inkadbb arra fokuszalni, mikor melyiket érdemes hasznalni. Sok gyakorlati probléma
alapvetéen olyan, hogy az ismeretlen egyiitthato valtozékonysdga beépitett
szabadsagfok (lasd példaul a NAIRU feladatot a Ill. fejezetben), ekkor val6jaban
korlatozas nélkul hasznalhaté az FLS, hiszen a sulyparamétert mindenképp meg kell

adnunk, és ezzel megkerilhetjik az ML nehézségeit. Mas esetben viszont nehéz jol
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indokolhato sulyparametert talalni, viszont az adatokbdl lehetséges a valtozékonysag

mértékére kovetkeztetni, ezzel alatdmasztva a Kalman-sziir$ alkalmazasat.

1.6 Osszefoglalas

Tanulmanyunkban az idében valtozé egyiitthatoju linearis regressziora felirt Kalman-
sziir6t, a rugalmas legkisebb négyzetek modszerét és a Markov rezsimvaltés modellt
hoztuk kozos keretbe és hasonlitottuk oOket Ossze elméletben és gyakorlatban. A
Kalman-sziir6 egy olyan algoritmikus frissitd eljaras az allapot-ter modell
allapotvaltozojanak becslesére, amely négyzetes értelemben optimalis mind a
megfigyelések, mind az allapotvektor valodi értékektdl vett eltérése szempontjabol. A
rugalmas legkisebb négyzetek mddszere ugyanebben az allapot-tér keretben, ugyanigy
az allapotvaltozo becslésére szolgal, a célfiiggvénye azonban a kdzonséges legkisebb
négyzetek modszerenek egy logikus tovabbgondolasa: a ,,szokasos” eltérésnégyzetek
mellett egy dinamikus tagot is tartalmaz, amely az allapotvektor id6beli valtozasanak
varianciajat kontrolldlja. A celfliggvény az OLS-hez hasonldéan konkrét eloszlasi
feltevések nélkil optimalizalhatd, és az is igazolhatd, hogy néhany korlatozas

figyelembe vételével a Kalman-sziir6vel azonos eredményre jut.

A Markov rezsimvaltd6 modell alapjaiban hasonld az allapot-térhez, a latens
allapotvaltoz6 azonban itt diszkrét értékeket vehet fel, amelyeknek az egymaésba vald
atmenete Markov lancot alkot. A megfigyelések feltételes striiségfliggvényének
ismeretében adhatunk sziiréeljarast az allapotvektor becslésére, itt tehat nem keriilhetjiik
el az eloszlasi feltevéseket a megfigyelt valtozonkra vonatkozoan. Mind a Kalman-
szirdt, mind a Markov sziir6t alkalmazhatjuk egyiitt a maximum likelihood modszerrel,

amely a modellek gyakorlatilag barmely paraméterét ki tudja becsulni.

A tanulméany gyakorlati része regresszidkat szimulalt, majd becsilt vissza a rogzitett
minta-kezdéponta OLS, FLS, Kalman-sziir6 és a Markov modell segitségével. Az
eredmények szerint egyrészt az id6ben valtozé egyiitthatora vonatkozo feltevéstol
fliggben az a modell teljesitett jobban, amelynek a feltételei kdzelebb allnak az
egyutthatoéhoz, mésrészt a simitoeljarasok jobb eredményt érnek el a sziiréeljarasoknal.

A Kalman-sziiré vagy FLS vitaban ujabb érdekes eseteket adunk hozza a Kladroba
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[2005] és Darvas—Varga [2012] altal fémjelzett irodalomhoz, az eredmények a Kalman-
szlir6 felé huznak, 6sszességében azonban van olyan alkalmazas, ahol az FLS-t lehet
érdemes hasznalni a becslései valtozékonysaganak allithatésaga, valamint numerikus

optimalizaciot nem igényld volta miatt.
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Tablazatok és abrak

Modellfeltevés Alapeset (A)

Feltevés f-re Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgyotk

OLS sziré

OLS simitd

FLS szir6 pt ot /10 16% 10%

FLS Simit6 sz o /10 6% 12% 8% 9% 15%

FLS Sziir8 4t op 3% 12% 13% 15% 15%

FLS Simit6 2z op; 3% 9% 10% 13% 12%

FLS Sz66 4t ot X10 1% 13% 18% 15%

FLS simitd s o X10 1% 11% 16% 14%

Kalman sziiré 4% 10% 9% 9% 13%

Kalman simité 3% 8% 7% 7% 10%

Markov sziir 8% 8% 13% 12% 14%

Markov simitd 8% 7% 13% 12% 14%

Modellfeltevés Heteroszkedasztikus eset (B) Heteroszkedasztikus eset (B)

Feltevés S -re Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgyok  Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgyok
OLS sziré -17% -28% -10% -2%
OLS simitd 2% 1% 1% 1% 1%
FLS szird pt ot /10 14% 4% 3% 3%

FLS Simit6 4z o /10 11% 4% 7% 3% 3%

FLS Sziir8 4t op 14% 2% 0% -1%

FLS Simitd 1z op¢ 11% 2% 1% -1%

FLS s7ird p1 opy X10 18% 1% 0% -5%

FLS Simit6 4 g x10 16% 1% 0% -T%

Kalman sziiré 3% 13% 12% 12% 16% 0% 3% 3% 3% 3%
Kalman simité 4% 11% 0% 3% 3% 4%
Markov sziir6 15% 18% 7% 6% 7% 5%
Markov simitd 16% 17% 6% 7% 6%
Modellfeltevés t -eloszlas eset (C) t -eloszlas eset (C)

Feltevés A -re Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgydk  Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgydk
OLS sziré -271% -7%_ 1%
OLS simitd 0% 0% 0% 0% 0%
FLS s7ir6 st opt /10 16% 10% 0% -1% 0% 0% 0%
FLS Simit6 4z o /10 12% 8% 15% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS szird p1 opt 3% 12% 13% 15% 15% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS Simitd 4z op; 3% 9% 10% 13% 12% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS s7ird p1 opy X10 1% 13% 18% 15% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS simitd 4 o X10 1% 11% 16% 14% 0% 0% 0% 0% 0%
Kalman sziiré 4% 10% 9% 9% 13% 0% 0% 0% 0% 0%
Kalman simité 3% 8% 7% 6% 10% 0% 0% 0% 0%
Markov szir6 17% 10% 14% 13% 17% 2% 1% 1% 3%
Markov simit 17% 8% 14% 13% 16% - 1% 1% 1% 3%
Modellfeltevés Egyenletes eloszlés eset (D) Egyenletes eloszlés eset (D)

Feltevés g, -re Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgydk  Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgydk
OLS sziré -32% -12% -8% -9%

OLS simitd 4% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS s7ir6 st opt /10 7% 16% 11% 12% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS Simit6 sz o /10 6% 12% 8% 9% 15% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS szird p1 opt 3% 12% 13% 15% 15% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS simit6 s opt 3% 9% 10% 13% 12% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS s7ird p1 opy X10 1% 13% 18% 15% 0% 0% 0% 0% 0%
FLS simitd s o X10 1% 11% 16% 14% 0% 0% 0% 0% 0%
Kalman sziiré 4% 10% 9% 9% 12% 0% 0% 0% 0% 0%
Kalman simité 3% 8% % % 10% 0% 0% 0% 0% 0%
Markov sziiré 10% 8% 13% 12% 14% 1% 0% 0% 0% 0%
Markov simitd 10% 7% 13% 12% 13% 1% 0% 0% 0% 0%
Modellfeltevés Mésik egytitthatd zavarasa (E) Mésik egytitthatd zavarasa (E)

Feltevés g, -re Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgydk  Konstans Diszk ugr Lin trend Szinuszoid ~ Egységgydk
OLS sziir -29% 16D 2% 2%
OLS simitd 5% 3% 3% 3% 3%
FLS szird st opt /10 15% 17% 14% 7% 1% 3% 1% 1%
FLS Simit6 4z o /10 11% 12% 11% 8% 5% 1% 3% 0% 1%
FLS szird pt opt 13% 14% 17% 1% 1% 2% 3%
FLS simitd 1 opt 17% 9% 14% 16% 0% 4% 3% 1%
FLS szir6 s op X10 11% 16% 8% 15% 3% -10% -4% 6%
FLS Simit6 s op; 10 14% 14% 16% 3% 0% 2% 3%
Kalman sziiré 5% 14% 12% 14% 1% 4% 4% 5% 6%
Kalman simité 4% 11% 10% 11% 16% 1% 3% 3% 4% 6%
Markov sziir6 6% 7% 13% 12% -2% -1% 0% 0% 5%
Markov simito 6% 7% 13% 12%- -2% 0% 0% 0% 5%

1.1. tAblazat — A visszabecslések atlagos RMSE értékei az 5 eset 5-féle szimulacidjaban
Atlagos RMSE értékek (bal panel), és az (A) alapesethez képesti RMSE eltérések (jobb panel)
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l.1a - b. 4brak — OLS, Kalman és Markov becslések, (Al), id6ben konstans egyiitthaté, f; = 0.5
Fent 1000 realizéci6 atlagos becslése lathatd 5 és 95%-0s kvantilisekkel,

lent egyetlen realizacié becslései.
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I.2a - b. dbrak — OLS, Kalman és Markov becslések
(A2) diszkrét torés az egyltthatéban, g, = 0.3(t < 100) + 0.7(t > 100)
Fent 1000 realizacio atlagos becslése lathatd 5 és 95%-0s kvantilisekkel,

lent egyetlen realiz&cié becslései.
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1.3a - b. dbrak — OLS, Kalman és Markov becslések
(A3) linearis trend az egyltthatoban, g; = 0.2 + 0.7(t/200)
Fent 1000 realizacio atlagos becslése lathatd 5 és 95%-0s kvantilisekkel,

lent egyetlen realizacio becslései.
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l.4a - b. 4brék — OLS, Kalman és Markov becslések
(A4) szinuszoid mozgés az egyiitthatéban, g, = 0.5 — 0.3 sin(2z#/200)

Fent 1000 realizécio atlagos becslése lathatd 5 és 95%-0s kvantilisekkel,

lent egyetlen realizacié becslései.
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I.5a - b. dbrak — OLS, Kalman és Markov becslések
(A5) egységgydk az egyutthatoban, g = B, +0.05¢, ahol & ~ N(0,1)
Fent 1000 realizacio atlagos becslése lathatd 5 és 95%-os kvantilisekkel,

lent egyetlen realizacio becslései.
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Il. FEJEZET

Az inflacios perzisztencia alakulasa Koézép- és Kelet-Eurépaban®

Ez a fejezet idében valtoz6é paraméterii autoregresszios modellekkel vizsgalja 12 kozép- és kelet-eurdpai
orszég inflacios perzisztenciajanak alakulasat, dsszevetve azokat az Egyesiilt Allamok és az eur6dvezet
adatsoraival. Az inflacids perzisztencia jellemzéen magasabb, amikor az inflacid is magas, értéke az
USA-ban és az eurddvezetben az olajarrobbanasok ota trendszertien csokkent. A kelet- és kzép-eurdpai
orszagok nagy tObbségében a perzisztencia csokkenése figyelhetdé meg az 1995-2012-ig terjedd
mintaidészak alatt; a kivételt ez alol Csehorszag, Szlovakia és Szlovénia jelenti, ahol a perzisztencia
meglehetésen stabilnak tiinik. Eredményeink jelentéséggel birnak a monetaris politika vitele és az
euréovezethez vald csatlakozds szempontjabdl is. Vizsgélatunk azt is aldtamasztja, hogy egy
autoregresszio OLS becslése jellemzden felfelé torzitott a paraméter idobeli atlagdhoz képest,

amennyiben a paraméterek idében valtoznak.

11.1 Bevezetés

Az inflaci6 gyakran van kitéve kiilonboz6 makrookondémiai sokkoknak, amelyek
eltéritik azt sajat hosszu tava atlagatol, amit altalaban a kdzponti bank inflacios céljaval
azonositunk. Ezen sokkok lehetnek perzisztensek illetve rendelkezhetnek perzisztens —
azaz é&llando, hosszutavon fennmaradd — hatasokkal az inflacidra, mint példaul a
nominalis merevségek. Az adddo sokkok, illetve az inflacio atlagtol vett eltérésének
perzisztenciaja, annak mértéke fontos szerepet jatszik a kozponti bank szamara, hiszen
elsddleges feladata az A4rstabilitds elérése. Az inflacié sokk utani atlaghoz valo
visszatérése jellemezhetd annak sebessegével — minél nagyobb ez a sebesség, annél

egyszeribb a kozponti banknak az arstabilitast elérnie. Maga a perzisztencia nem mas,

% A fejezet a Darvas-Varga [2014] tanulmény magyarra forditott és szerkesztett véltozata. A szerzék
koszonettel tartoznak David |. Harvey-nak a Harvey, Leybourne és Taylor [2006] tanulmany statisztikai

tesztjeit szamold GAUSS programkaodjaért.
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mint ennek a konvergencia-sebessegnek egy, az inflaciot leiro modell impulzus-valasz

fliggvenyének tulajdonsagaira alapozott mértéke.

Az inflaciés perzisztenciadt modellek egész skalajaval tanulmanyoztak, egyszerii
autoregresszioktdl kezdve egészen a jol strukturdlt dinamikus altalanos egyensulyi
modellekig. Egyvaltozos autoregressziok hasznalatakor sok szerzd nagyon magas
perzisztenciat talalt, az Egyesiilt Allamok és az eur6dvezet vilaghabor( utani, nagyjabol
50 évnyi inflacios adatsoraira nem is igazan tudtdk elutasitani az egységgyok
nullhipotézisét. Késobbi tanulmanyok azt talaltdk, hogy az inflacidés idGésorok tobb
strukturalis toréssel is rendelkeznek, és ezek nagy része jol magyarazhatd néhany
diszkrét torténelmi eseménnyel, mint példaul a 70-es évek olajvalsagai. A torések altal
meghatarozott rész-iddszakokban mar szignifikansan alacsonyabb perzisztencia
mérhet6, féleg a legutdbbi néhany évtizedben. Lehetséges tehat, hogy az inflacios

perzisztencia idében valtozik.

Alapvetden, az inflaciés perzisztencia valtozasa az alabbi Ot jelenségnek lehet az

eredménye:

e az inflacios sokkok tipusa megvaltozik;

e az inflacios sokkok perzisztenciaja megvaltozik;

e a monetéris politika valaszfuggvenye megvaltozik;

e a gazdasag reakcidjanak a modja valtozik meg az inflacios sokkokra, illetve a
monetaris politikai stimulusokra;

e valamint annak a kdvetkezménye is lehet, hogy egy egyébként nemlineéaris
struktarat linearis modellel kozelitenek, ekkor még ha a nemlineéris
adatgeneral6 folyamatban allandok is a paraméterek (és igy a perzisztencia is), a

linearis kozelitésben mar nem feltétlendl lesz az.

Egy kiilonb6zé mintdkon becsiilt egyvaltozés autoregressziv modell nem tud
kiilonbséget tenni a fenti alternativak kozott. Hasonléan, egy iddben valtozé
egyutthatdju autoregresszid sem képes erre, viszont sokkal pontosabb betekintést adhat
a perzisztencia valtozasanak folyamataba, valamint alatamaszthatja a torések erésségét

¢s idopontjat. Cogley—Sargent [2001, 2005], Dossche-Everaert [2005], valamint
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Pivetta—Reis [2007] is id6ben valtozo egyiitthatojii modelleket hasznaltak az Egyesiilt

Allamok és/vagy az eurédvezet inflacios iddsoraira.™

Bér az eur60vezet és az USA inflacids perzisztencigjara iranyuld vizsgalatok kiléndsen

nagy figyelmet kaptak a kozelmultban,™

a kozép- es kelet-europai orszagokra alig
talalhatd néhany kutatés. Cuestas és Harrison [2010] példaul &t kiilonbozé egységgyok-
tesztet alkalmaz 12 kozép és kelet-eurdpai orszag vonatkozasaban 1994-2007-ig tarto
mintan, mig Ackrill és Coleman [2012] 12 orszag 1994-2011-ig tartd mintdjan végez

egyseggyok- és frakcionalis integracidra vonatkozd teszteket.

Mindkét tanulmany amellett érvel, hogy az altaluk alkalmazott tesztek segitségével
kovetkeztethetlink az inflacios perzisztencidra. Ez azonban csak részben helytallo:
egyrészt igaz, hogy az inflacioés idésorban talalt egységgyok teljes perzisztenciat jelez
(azaz minden sokk teljes mértékben beépil a folyamatba), masrészt viszont, az
egységgyok elutasitdsa nem ad tovabbi informdciot a perzisztencia természetérol.
Franta, Saxa és Smidkova [2007] ennél ésszerlibb megoldast valaszt: Dossche és
Everaert [2005] alapjan az inflacids perzisztencia mértékét idoben valtozo atlag
feltevése mellett becsli négy kézép-eurdpai orszagra 1993-2006-ig. Mi azonban amellett
érveliink, hogy mivel egy-egy 6konometriai vizsgalat tipikusan hossza iddszakokat 6lel
fel, magéat a perzisztenciat is szabadon kell engedni, azaz dontse el maga a becslés,

milyen annak iddbeli lefutasa.

A kozep- és kelet-eurdpai orszagok inflacids perzisztencidjanak megértése nem csak a
kozponti bankok és azok monetdris politikdja szempontjabol bir kiemelkedd
fontossaggal, hanem a jovébeli eur6zona tagsagra nézve is 1ényeges: az euréovezethez
hasonlo perzisztenciaval rendelkezés ugyanis kritikus lehet a kézds monetaris politika

hatékonysagara nézve. Az Eurdpai Kdzponti Bank (EKB) politikaja kialakitasakor az

19 Dossche és Everaert [2005] az inflacié idében valtozo varhato értékének feltevése mellett becsli
Kalman-sziir6 segitségével a modelljeit, a perzisztencia viszont allandd, azaz egy becsiilt paraméter.

11 Az eurddvezet kdzponti bankjai a kiterjedt vizsgalat érdekében létre is hoztak az an. Inflation
Persistence Network (IPN) kutatasi platformot, és sok eréforrast szenteltek az inflacids perzisztencia
vizsgalatara. Az IPN végsé eredményeit Altissimo, Ehrmann és Smets [2006] foglalja 6ssze. A
szakirodalomban az a kérdés is nagy vitat generalt, hogy vajon a haboru utani USA-ban csdkkent-e az

inflacids perzisztencia, ennek egy dsszefoglalasahoz lasd pl. Pivetta és Reis [2007] cikkét.
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atlagot veszi majd figyelembe, igy ha egy orszag ett6l magasabb perzisztenciaval
rendelkezik, akkor egy k6zos inflacids sokk utan itt lassabban csokken majd vissza az
inflacié, mint az aggregalt eurddvezeti érték. Ez pedig azt a veszélyes helyzetet
eredményezheti, hogy az EKB a lecsokkent aggregalt inflacio kdvetkezményeként mar
a monetaris lazitasnal tart, mikozben az adott orszagban az inflacio nem csokkent

elégge vissza, és a lazitas miatt tovabbra is a magasban ragadhat.

A Kkozép- és kelet-europai orszadgok inflacios perzisztencidgjanak idében valtozo
egyiitthatdji elemzése tehat elkeriilhetetlennek tiinik.”> Ezen orszagok lényeges
strukturalis valtason mentek keresztil, amikor gazdasagukat es intézményrendszeriket
lecserélték a szocialista berendezkedésrél piacira. Az atalakulasi folyamat nem hirtelen,
hanem folytonosan ment végbe, €s az orszdgok gazdasigai vélhetden még jelenleg is
gyorsabb iitemben valtoznak, mint a fejlett gazdasagok. Ezek szerint tehat meglehetdsen
nehéz volna olyan idOpontot talalni, amit6l kezdve a paraméterek allanddsagat mar

biztos alapokon feltehetnénk.

Ez a tanulmany a kovetkezO tizenkét kozép- €s kelet-eurOpai orszag inflacios
perzisztenciajat vizsgalja idOben valtozd paraméteri autoregresszids modszerekkel:
Albénia, Bulgaria, Csehorszag, Esztorszag, Horvatorszag, Lengyelorszag, Lettorszag,
Litvania, Magyarorszdg, Romania, Szlovakia és Szlovénia. Osszehasonlitasképp
vizsgaljuk az eurdovezet és az Egyesilt Allamok adatsorait. Kétféle modellt
alkalmazunk: egyrészt az allapottér-modellen és maximum likelihood technikan alapulo
Kalman-sziir6t; masrészt a hasonld, de kevésbé ismert rugalmas legkisebb négyzetek

maodszerét (Flexible Least Squares, FLS), amit Kalaba és Tesfatsion [1988] vezetett be.

Korabbi tanulmanyunkban (Darvas-Varga [2012]) szimulacidés modszerekkel teszteltiik
e két modszer képességét autoregressziv modelleken, az egyiitthatok kiilonb6z6
adatgeneral6 folyamatai mellett. Azt taldltuk, hogy az egydtthatok hirtelen valtozasait

sem a Kalman-sziird, sem az FLS nem képes visszaadni, de amikor azok folytonosan

12 Az 1999 elétti eurddvezeti adatok idSben valtozd paraméterii modellekkel valo vizsgélata is erSsen
indokolt. Az eur6zona ugyanis nem létezett 1999 elétt és a ra vonatkozd adatok az egyes tagorszagok
adatainak aggregalasaval késziiltek. Elég valoszinii tehat, hogy ezek a konstrualt idésorok strukturalis

toréseket tartalmaznak.
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valtoznak — mint példaul linearisan, szinuszoid mozgast vagy éppen egységgyok-
folyamatot kovetve — akkor a 100-as sulyparaméterrel rendelkezé FLS-simitd
meglehetdsen jol miikodott, és még a Kalman-simitonal is pontosabb eredményt adott.
A teljes mintat felhasznald simitd modszerek érthetd okokbodl jobban teljesitettek a csak
elmult mintat felhasznald sziiré modszereknél, ezért a simité modszereket preferaljuk a
szlirdkkel szemben. Alkalmazzuk tehat az FLS simitd6 moddszerét az emlitett 100-as
sulyparaméterrel, de épp a sulyparaméter tetszéleges volta miatt, megerdsitésként a

Kalman-simit6 adta eredményeket is megvizsgaljuk.

A fejezet tovabbi része a kovetkezOképpen van szervezve. A 2. alfejezet roviden
bemutatja az idében valtozo6 egyiitthatdji autoregressziot es felvazolja a Kalman-sziir6t
és az FLS-t. A 3. alfejezetben leirjuk a hasznalt adatokat. A 4. alfejezet bemutatja az
empirikus eredményeket a tizenkettd kozép- és kelet-eurdpai orszag, valamint az USA
és az eur0zona viszonylatdban. Veégiil, f6 eredményeinket az 5. alfejezetben foglaljuk

0ssze.

1.2 Modszertan

E tanulmanyban a Kalman-sziiré6t (Kalman [1960]) és a kevésbé ismert rugalmas
legkisebb négyzetek (FLS) mddszerét (Kalaba és Tesfatsion [1988]) alkalmazzuk
id6ben valtozo egyiitthatdju autoregressziok becsléséhez.

Az inflacios perzisztencianak kiilonbozé mértékei vannak (lasd pl. Fuhrer [2010]),
amelyek kozil a leggyakoribb az elsérendli autoregresszid paramétere, vagy az
autoregressziv paraméterek Osszege egy magasabb rendii autoregresszidban.
Megengedjiik a magasabb rendii modellt is, ahol az Osszes autoregressziv egyiitthatd

valtozhat id6ben:

Yt = Por t P1tYVe-1 1+ PptYVe—p T Ut t=12,-,T (1.1)

ahol y; a megfigyelt valtozo, pi; az id6ében valtozo autoregressziv paraméterek, végul
pedig u; a hibatag. A késleltetések optimalis szamat a Box-Pierce és Ljung—Box

statisztikaval hatarozzuk meg, és mivel negyedéves adatokat hasznalunk, legfeljebb
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masfél évnyi, azaz 6 késleltetést engediink meg. Az inflacios perzisztencia t idépontbeli

mértékét az autoregressziv egyutthatok 6sszegében hatarozzuk meg:
1P, =3" pits t=12,-,T (11.2)
ahol tehat IP; az inflacios perzisztencia iddben valtozo mértéke.

Korabbi tanulmanyunkban (Darvas és Varga [2012]) mér bemutattuk a Kalman-sziir6t
¢s az FLS moddszert, valamint az idoben valtozo paraméterek becslésére vonatkozo
képesseguket, igy most csak roviden felvazoljuk a két modszert, az ismeretlenebb FLS-

re koncentralva.

Az FLS, avagy rugalmas legkisebb négyzetek modszere a leheté legkevesebb
addicionalis feltevés mellett oldja meg az id6ben valtoz6 egyiitthatoji regresszios
problémat. Tegyik fel, hogy y: egy iddsor t id6pontbeli realizacidja, amelyre a

kovetkezd modellt illesztjiik:
Ve = x{Pe + U, t=12,--,T (1.3)

it x, =(x0,t,...,xK71,t) jeloli az ismert egzogén regresszorok K x1 méretli vektorat (ami
tartalmazhatja y; kesleltetettjeit is), 3 :( e ,BK_lvt) pedig a becsiilendd ismeretlen

egyutthatok K x1 vektora, ami valtozik idében, végiil pedig u; a kozelitési hiba.
A modszer két £6 feltételezése a kovetkezo:

Bey1 — Be = 0, t=12,,T—1 (1.4
v — xiPe = 0, t=12-,T (11.5)

Azaz, a (I1.4) elézetes dinamikus specifikacio szerint az egyltthatok vektora lassan
valtozik idében, illetve a (IL.5) eldézetes mérési specifikacid szerint a regressziod
reziduumai kicsik. Az FLS mddszer Gtlete, hogy a fentiek szerint kétféle rezidualis hibat
rendel minden lehetséges egyutthatd-sorozathoz. Négyzetes hibafliggvényt feltételezve

a kovetkezoképpen irhatjuk fel a koltségfiiggvényt:
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CUBL i T) = u X1 Brr — Be)' Besa — Be) + Xica(ve — x¢(B)?,  (11.6)

itt « mutatja a sulyparamétert, ami meghatarozza, hogy a kétféle rezidualis hiba milyen
egymashoz képesti ardnyban kertljon a veszteségfliggvénybe. Barmilyen adott x>0
sulyparaméterre a fenti veszteségfiggvény minimalizalasa Sy, B, -, Br Szerint
egyértelmii egylitthato-sorozatot ad eredménydl, tehat egy adott megfigyeléshalmazra
végtelen szaml FLS megoldas létezik a u stlyparamétertél fiiggben. Igy a
stulyparaméter megvalasztasa az FLS moddszer egy lényeges része, hiszen a megfeleld
egyutthatd sorozat valahol a teljesen erratikus (« — 0) és a teljesen stabil (u — «) —
azaz OLS — megoldaés kozott van. ™

Az FLS és Kalman-sziiré kozott kozeli kapcsolat van, ahogyan azt mar Kalaba és
Tesfatsion [1990] is leirta. A szerzék hangstlyozzak, hogy a két modszer
konceptualisan eltéré problémat céloz meg, de azt is megmutatjak, hogy a Kalman-
szlir6 predikcids-korrekcids egyenletei (az FLS-hez hasonldan) levezethetéek egyszerii
intuitiv  koltségminimalizaldas elve mentén is, mindennemili valdszinliségi feltevés

nelkal.

Egy friss tanulmanyban Montana—Triantafyllopoulos—Tsagaris [2009] 0j szemsz6gbdl
mutatja meg ezt a kapcsolatot a két modszer kozoétt gy, hogy az FLS-hez gyenge
valdszintiségi feltevéseket tarsit, a Kalman-sziir@ eredeti erds valdszinliségi feltevéseit
pedig legyengiti. Konkrétan, mindkét esetben azt a kozds feltevést teszi meg, hogy mind
a megfigyelt valtozo viselkedését leir6 megfigyelési egyenlet, mind pedig a latens
egylitthatd viselkedését leird allapotegyenlet hibatagjainak Iétezik véges elsd ¢és
masodik momentuma. Formalisan, a (11.4) és (11.5) dinamikus illetve mérési priorokat a

kovetkezOképpen alakitja at:

3 Ha a stlyparaméter a nullahoz kozelit, a koltségfiiggvény egyaltalan nem helyez silyt a dinamikus
priorra, igy teljes egészében a mérési hibat fogjuk minimalizalni. Ezzel olyan megoldas-sorozatot kapunk,
ahol az egymas utani értékek kiilénbsége egyaltalan nem lesz Iényeges, csak az illeszkedés. A maésik
oldalon, ha u tetsz6legesen nagy, a koltségfliggvény minden sulyt a dinamikus priorra helyez, igy a
megoldas-sorozat egyaltalan nem fog id6ben valtozni. A mérési priornak megmaradt nagyon Kicsi suly

pedig biztositja, hogy ekkor az OLS megoldast kapjuk vissza.
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Bes1 = Bt + wy, t=12,,T—1 (I.7)
yt =x£ﬁt+£t, t = 1,2,"’,T (“.8)

Ezek az egyenletek mar teljes mértékben megfelelnek a standard allapot-tér modell
felirasanak. A feltevés, miszerint az w; és & innovacidk korrelalatlanok egymassal és
véges varhatd értékik valamint kovariancia-matrixuk van, kozel all az FLS eredeti
feltételrendszeréhez is. A 16 kiilonbség az ismeretlen egyiitthatévektor véletlen voltaban
van: vegyuk észre, hogy a simasagi prior nem koveteli meg, hogy f: véletlen bolyongéas

legyen, csak a sima valtozas van feltételezve.

Montana et al [2009] el6szor bebizonyitja, hogy a Kalman-sziiré rekurzioi mitkodnek a
lazitott valosziniiségi feltevések mellett — s6t, a levezetéshez még matrix-inverziot sem
kell hasznélni, ami kénnyen megvaldsithatova teszi a modszert sokdimenzidja terekben
és hosszi megfigyelés-sorozatokkal is. A szerzOk azt is megmutatjak, hogy az uj
feltételrendszer alatt a Kalman-sziir6 predikcios-korrekcios egyenletei ekvivalensek az
FLS egyenleteivel, és hogy a Kalman-sziir6 likelihood-figgvényének maximalizalasa

azonos a kovetkezd kifejezés minimalizalasaval:

Yot Besr — BVt (Besr — Be) + Lt (Ve — x:Be)?, (11.9)

ahol V,, a paraméter-vektor w; hibatagjainak kovariancia-matrixa. A bizonyitas tehat

fényt derit a sulyparaméter FLS-beli szerepére, hiszen 06sszevetve (11.9)-et az

crcr

v, = uty, (11.10)

ahol Ix a KxK méretli egységmatrix. Nem meglepd modon tehat, a becsiilt
paramétervektor innovacioinak variancidja inverz médon van kapcsolatban az FLS u

sulyparaméterével.

Mint mar emlitettiik, a korabbi szimulacios eredményeket felhasznalva az FLS modszert
w =100 beéllitas mellett hasznaljuk, és mellette a hagyomanyosabb Kalman-sziir6t is

alkalmazzuk. Mindkett6 modszerre bemutatjuk a sziirt és simitott becsléseket is: a sziirt
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becslés mindig csak az adott megfigyelésig kiterjed6 mintat, mig a simitott becslés
minden pontja a teljes mintat hasznalja fel. Az 6sszehasonlitas kedvéért megmutatjuk az
OLS becslés egyre novekvo mintan — azaz rekurziv modon — becsult (ez analog lehet a
idében valtozd paraméterii modszereknél szarmaztathatd sziirt becsléssel), és teljes
mintan becsult (ez pedig a simitott ertékekkel analdg) valtozatat is. A Darvas—Varga
[2012] tanulmany szimul&cidiban tapasztaltak azt sugalljak, hogy az eredmények

kiértekelésekor értékeléskor a simitott értékeket preferaljuk.
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11.1. 4bra — A vizsgalt orszagok inflicios idésorai

A kozép- és kelet-eurdpai orszagok a mintabeli legnagyobb inflacidjuk alapjan keriiltek csoportositasra.

11.3 Adatok

Negyedéves adatokat hasznalunk és a nyers idésorokat a Census X12 modszerrel
igazitjuk szezondlisan. Az inflaciot agy definidljuk, mint 100xAln(szezonélisan
kiigazitott fogyasztdi &rszint). Tizenkét kozép- és kelet-eurdpai orszag inflaciojat
tanulmanyozzuk:  Albéania, Bulgaria, Csehorszag, Esztorszag, Horvatorszag,

Lengyelorszag, Lettorszag, Litvania, Magyarorszag, Romania, Szlovékia és Szlovénia.
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Etalonkent, illetve a szakirodalommal valé 06sszehasonlitasi alapként ugyancsak
vizsgaljuk az Egyesiilt Allamok és az eurddvezet iddsorait.

A k0zép- és kelet-eurdpai orszagoknal rendelkezésre allé mintank 1993Q1-2012Q4-ig
terjed, de az effektiv minta 1995Q1-nél kezdédik, az ezel6tti megfigyeléseket a
differencidzasra €s a késleltetésekre hasznaljuk fel (megjegyzendd, hogy legfeljebb hat
késleltetést engediink meg). Az USA esetén a rendelkezéslinkre all6 minta 1957Q1-
2012Q4, az eurdzonanal pedig 1970Q1-2012Q4, amelyek szintén két évvel rovidilnek
az effektiv mintdban. Az adatok f6 forrasa az IMF IFS (International Financial
Statistics) adatbazisa, de mivel itt az eurddvezetre vonatkoz6 adatok csak 1998Q1-ben
kezdbddnek, a korabbi adatokat a Datastream-bol vettiik és a két adatsort 6sszelancoltuk.

Az inflacios adatsorok a I1.1. dbran lathatok.

1.4 Empirikus eredmények

Hogy lassuk, vajon volt-e szignifikans valtozas az inflaciés iddsoraink
perzisztencigjaban, tobb formalis tesztet is alkalmazunk. Kim [2000] — késdbb
korrigalva Kim, Belaire-Franch és Amador [2002] altal — olyan tesztet javasolt, amely a
stacionaritasbol nemstacionaritasba valtast teszteli, mig Busetti-Taylor [2004] az
ellenkezd irdnyu valtozasra fejlesztett tesztet. Mindkét teszttipus nullhipotézise a
konstans stacionaritds. Késébb azonban Harvey, Leybourne és Taylor [2006]
megmutatta, hogy az emlitett két teszt igen eldonytelen tulajdonsaggal rendelkezik: egy
konstans 1(1) folyamat esetén nagyon magas az elutasitdsok aranya stacionaritas
nullhipotézisétdl a valtds irdnydba. Azt is megmutattak, hogy ez a tulajdonsdg nem
tlinik el aszimptotikusan, igy mindkét teszttipusnak egy-egy modositott valtozatat
fejlesztették ki, amelyek kikliszobolik az emlitett hibat, és a nullhipotézisik az, hogy a
folyamat vagy végig 1(0), vagy végig I(1). A tanulmanyban igy a Harvey, Leybourne és
Taylor [2006] altal modositott valtozatokat hasznaljuk.

Az eredmenyeket a Il.1a. és Il.1b. tablazatok mutatjdk. A konstans perzisztencia
feltevését sehol sem tudjuk elutasitani a stacionaritdsbol nemstacionaritasba valtas
hipotézisével szemben, viszont a masik iranyba valtasnal mind a 14 vizsgalt orszagnal

elutasithatd a nullhipotézis: Lettorszag és Szlovakia esetén csak 10%-0s szignifikancia-
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szinten, minden mas orszagnal viszont 5%-on is. igy azt a kovetkeztetést vonjuk le,

hogy véltozott a perzisztencia minden altalunk vizsgalt idésor esetén.

Albania Bulgaria Czech Republic Croatia Estonia Hungary Latvia
Lags T=79 T=79 T=79 T=79 T=79 T=79 T=79
BP LB BP LB BP LB BP LB BP LB BP LB BP LB
1 0.001 0.001 0.193 0.168 0.101 0.076 0.012 0.008 0.080 0.055 0.219 0.184 0.187 0.153
2 0.001 0.000 0.962 0.957 0.069 0.049 0.075 0.053 0.128 0.096 0.688 0.652 0.133 0.106
3 0.026 0.015 0.990 0.988 0.259 0.212 0.042 0.028 0.159 0.122 0.651 0.613 0.658 0.618
4 0.005 0.002 0.014 0.009 0.993 0.992 0.076 0.053 0.120 0.091 0.362 0.317 0.947 0.935
5 0.055 0.039 0.012 0.007 0.991 0.989 0.146 0.112 0.593 0.550 0.049 0.035 0.340 0.283
6 0.001 0.001 0.006 0.004 0.653 0.615 0.188 0.148 0.888 0.870 0.050 0.035 0.842 0.812
Lithuania Poland Romania Slovakia Slowenia Euro-area USA
Lags T=79 T=79 T=79 T=79 T=79 T=171 T =223
BP LB BP LB BP LB BP LB BP LB BP LB BP LB
1 0.040 0.025 0.854 0.836 0.492 0.461 0.119 0.097 0.653 0.623 0.012 0.010 0.001 0.001
2 0.024 0.015 0.891 0.873 0.031 0.022 0.118 0.092 0.498 0.462 0.018 0.015 0.002 0.002
3 0.000 0.000 0.856 0.833 0.054 0.042 0.053 0.039 0.650 0.617 0.156 0.140 0.145 0.133
4 0.001 0.000 0.783 0.754 0.079 0.063 0.056 0.042 0.225 0.192 0.019 0.016 0.851 0.843
5 0.265 0.217 0.110 0.081 0.281 0.246 0.085 0.067 0.261 0.222 0.003 0.003 0.893 0.887
6

0.377 0.324 0.180 0.135 0.135 0.110 0.287 0.254 0.055 0.040 0.013 0.011 0.913 0.908

11.2. tAblazat — A becsilt autoregresszidk rezidualisainak Box-Pierce és Ljung-Box tesztjei

BP = Box-Pierce, LB = Ljung-Box, a tesztek p-értékei, felkovér jeldli a valasztott késleltetést.

A (I1.1) id6ben valtozo paraméter(i autoregresszionk késleltetés-hosszat a Box—Pierce és
Ljung-Box statisztikdkkal hataroztuk meg, legfeljebb 6 késleltetést engedve. Az
eredmények a 11.2. tablazatban lathatok. Nyolc kdzép- és kelet-eurdpai orszagra az
elsérendii modell bizonyult optimalisnak, Esztorszagnal 2, az USA-nal és az
eurézénanal 3, Horvatorszag és Litvania esetében pedig 5 késleltetést alkalmazunk.
Albanianal a Ljung-Box statisztika minden késleltetésre elutasitotta a hibatagok
autokorrelacidja hidnyanak nullhipotézisét, a Box—Pierce statisztika viszont 5
késleltetésnél elfogadott 5%-on, igy ott is 5 késleltetést alkalmazunk.

Az orszagonkénti eredményeket a 11.2a-n. dbrak mutatjak. Az Egyesult Allamokban a
becsléseink azt mutatjak, hogy a késé 50-es és korai 60-as években alacsony, akar
negativ inflacidés perzisztencia volt, amely aztan kozel egységnyire emelkedett az
olajvélsagok alatt. Az Ujboli csokkenés a 80-as években kezd6dott el, valosziniileg az
akkori agressziv monetaris politika eredményeként. A perzisztencia innentdl kezdve
fokozatosan csokkent egészen a globalis pénzugyi és gazdasagi valsagig, amikor is egy
Ujabb hirtelen jelentds csokkenés volt tapasztalhatd, amivel mar ismét nulla kdrnyéki

értékeket mérhetiink a mintaid6szak végén, 2012Q4-ben.
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Ez az eredményunk nagyrészt megfelel Cogley és Sargent [2001] Bayes-i modszerekkel
elvégzett becslésének — bar nehéz a kettét szamszeriien dsszehasonlitani, ugyanis 6k a
perzisztencia egy masik mutatdjat alkalmazzak (a frekvencia-spektrum nullanal felvett
értékét). A f6 kiillonbség, hogy az 6 becslésiik az elsd olajvalsag folyaman (azaz a 70-es
évek els6 felében) az addigindl bar magasabb, de nem Kkiugré perzisztencia-értéket
mutat — ellentétben a mienkkel, ahol az els6 olajvalsag idején is perzisztencia-csucs van.
Innentdl kezdve viszont nagyon hasonloak az eredmények: az 1977-1982 idészakban a
teljesen perzisztensnek mondhatd értékekre valé emelkedés, az utana kovetkezo
csokkenés, majd a 80-as évek végi ideiglenes emelkedés naluk is megtalalhato, viszont
a tanulmany adatai 2000-ben végzdédnek. A fentebbi killonbséget okozhatja akar az is,
hogy az 6 adatsoruk csak 1965-ben kezdddik, és igy a 70-es évek elejére mas
informacio allt az adott sziirGalgoritmus rendelkezésére; viszont megjegyzendd, hogy
Cogley és Sargent [2001] modellje egy tobbegyenletes (multivariate) modell, amivel

egy ilyen nagyfokd hasonldsag figyelemre melto.

Pivetta és Reis [2007] tanulméanya sokkal inkabb magara az id6ben valtozo inflacios
perzisztenciara fokuszal tobbféle modellkeretben és becslési mddszerrel, igy példaul a
Cogley-Sargent [2001] becslést is replikalja egy ponton. E tanulmany pontbecsléseivel
az eredményeink minden lényeges tekintetben megegyeznek, ami egy fontos
alatamasztasa annak, hogy a becslésiink megfelelden mitkodik. Ok is végeznek rekurziv
OLS becslést, ami — hozzank hasonldan — szinte végig egységnyi korili perzisztenciat
mutat, az idében valtozo paraméteres modszereik pedig a II.2a. abrdhoz nagyon hasonlé
perzisztencia-folyamatokat hoznak ki. Ami szamunkra érdekes lehet, hogy a mi
tanulményunkkal ellentétben 6k egy 14-éves mozgdablakos OLS eredményét is
megmutatjak, ahol egyedil az 1981-1995 id6szak kornyékén mutatnak ki alacsony
perzisztenciat (0 és 0.1 kozott), mindenhol mashol pedig szinte egységnyit.'* Az 6
becslésik is a nagy 2008-as valsag el6tt ér véget, igy jelen tanulmany hozzaadott értéke
lehet e tekintetben, hogy az elmult néhany évre is szolgéltat eredményeket, de a 6

célunk itt nem tobb ellendrzésnél, hogy meggy6zddjlink, becslésiink helyesen miikodik.

4 Erdekes csattand a Pivetta — Reis [2007] cikkel kapcsolatban, hogy a pontbecsléseik koré becsiilt
konfidencia-intervallumok szélességére hivatkozva elutasitjdAk az USA habor( utani inflaciés
perzisztenciajanak megvaltozasat. Mi ezzel teljesen ellentétes kovetkeztetésre jutunk Harvey, Leybourne

és Taylor [2006] tesztjeinek segitségével.
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Az eurdivezet effektiv mintaid6szaka 1972-ben — az elsé olajarrobbanas kornyékén
kezdddik, és az USA-hoz hasonldan a becslésiink relative magas inflacids perzisztenciat
mutat erre az idOszakra. A perzisztencia azutan csOkkent, de az USA-nal magasabb
szinten maradt, a késé 90-es években — az eurd létrehozasakor — korilbelil 0.4-es
szinten allt. Erdekes médon az eredményeink azt mutatjak, hogy az eurdzéna-beli
inflacids perzisztencia a kozos fizetdeszkoz 1étrehozéasa 6ta meglehetdsen stabil és nem

valtozott sokat a globalis valsag ideje alatt sem.

A fenti eredmény érdekesnek tlinik Altissimo, Ehrmann és Smets [2006] IPN (Inflation
Persistence Network) 0Osszegz6 munkajanak fényében. Az eur6dvezet mintavégi
inflacids perzisztencidjara eszerint a strukturalis modellkerettel dolgozd kutatidsok 0.40
korili értéket mondanak — ami teljességgel megfelel a mienknek, az egyvaltozés
modellek szerint azonban 0.60 a perzisztencia — mig ugyanezen kutatasok az USA-beli
értéket ennél alacsonyabbra, 0.40 koérnyékeére teszik. Fontos megjegyezni, hogy az IPN-
ben szerepld kutatasok egyike sem alkalmaz idében teljesen szabadon valtozé inflacios
perzisztenciat: az egyvaltozds modellek strukturdlis torésekkel szamolnak, mig a
tobbvaltozos modellek — ilyen Dossche és Everaert [2005] munkaja is — paraméterként
kezelik az inflacios perzisztencia értékét. Az eredményiink tehat azt jelentheti, hogy egy
egyvaltozds keretben nem elég egyetlen toréspontot alkalmazni, mert még az is
tulbecsulheti a perzisztenciat. Masrészt, tanulmanyunk az els6, ami az eurdovezeti

adatsorra ilyen médon szamol inflacids perzisztenciét.

A Kkozép- és kelet eurdpai orszagok egy részeben az inflacids perzisztencia
egyértelmiien csokkent 1995, azaz a mintank kezdete ota. Albania, Magyarorszag,
Lengyelorszag és Romania tisztan ezt mutatjak. Harom masik orszagban — ami éppen a
harom Balti allam: Esztorszag, Lettorszag és Litvania — ugyancsak csokkend tendencia
figyelhetd meg, de a globalis pénziigyi valsag eldtt ideiglenes novekedés is észlelhetd. E
harom orszagban az inflacid szignifikansan ndvekedett a valsag eldtt és az inflacios
perzisztencia jellemzOen magasabb, amikor az infldcidé is magasabb. Bulgarianal
meglehetdsen volatilis és nem monoton alakulasat taldljuk a perzisztencianak, ezt
vélhetden az okozza, hogy az orszagban kiemelkedden magas inflacio volt a minta elsd
felében, ami zavarhatja a becslést. Horvatorszag esetében az FLS simitott becslés

nagyjabol hasonlo a minta elején és végén is (0.2 korll) néemi valtozékonysaggal O és
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0.3 kozott; mig a Kalman-simit6 majdnem folytonosan emelked6 trendet mutat az
erdsen negativ -0.5 értékrdl, ami nem hangzik tdl realisztikusan. Végiil pedig, harom
orszagban — Csehorszag, Szlovakia és Szlovénia — a becsléstink alland6 perzisztenciat
mutat a teljes mintaidészakban. Pontosabban, a Kalman-simit6 gyakorlatilag allandé

perzisztenciat mutat, mig az FLS-simit6 inkabb némi csokkenést 1995-h6z képest.

FLS-smoothed Kalman-smoothed
Country 1995Q1 1999Q1 2003Q1 2007Q1 2012Q4 1995Q1 1999Q1 2003Q1 2007Q1 2012Q4
Euro Area 0.51 0.41 0.42 0.42 0.43 0.53 0.36 0.43 0.43 0.45
United States 0.28 0.21 0.14 0.11 -0.04 0.24 0.14 0.05 0.32 -0.01
Albania 0.61 022 -0.17 -0.33 -0.45 0.39 016 -0.14 -040 -0.59
Bulgaria 0.40 0.05 -0.11 0.21 0.07 0.55 123  -0.39 019 -0.14
Croatia 0.18 020 -0.10 0.13 0.20 -0.49 -0.26 -0.08 0.20 0.37
Czech Republic 0.44 0.31 0.29 0.36 0.34 0.33 0.33 0.33 0.33 0.33
Estonia 0.79 0.44 0.33 0.65 0.47 0.84 0.53 0.40 0.61 0.45
Hungary 0.82 0.61 0.42 0.43 0.25 0.86 0.68 0.51 0.48 0.37
Latvia 0.84 0.57 0.67 0.88 0.65 1.01 0.35 0.57 0.98 0.47
Lithuania 0.76 0.38 0.52 0.84 0.34 0.76 0.42 0.65 0.64 0.24
Poland 0.77 0.67 0.51 0.48 0.46 0.80 0.74 0.66 0.63 0.62
Romania 0.01 039 -0.16 -0.65 -0.55 -0.47 -009 -034 -053 -0.17
Slovakia 0.27 0.18 0.16 0.10 0.13 0.13 0.13 0.13 0.13 0.13
Slovenia 0.49 0.41 0.39 0.37 0.27 0.46 0.46 0.46 0.46 0.46
75% percentile of CEE 0.77 0.47 0.44 0.52 0.37 0.81 0.57 0.53 0.62 0.45
Median of CEE 0.55 0.39 0.31 0.36 0.26 0.50 0.39 0.36 0.40 0.35
25% percentile of CEE 0.37 0.22 -0.10 0.12 0.12 0.28 0.15 -0.10 0.18 0.06

11.3. tdblazat — A becsiilt idében valtozé perzisztencia-mértékek értékei néhany idépontban

Mindezt csak részben tudjuk dsszehasonlitani szakirodalommal, hiszen az orszagok jé
részére tudtunkkal els6ként adunk id6ben valtozé inflacids perzisztencia becslést.
Franta, Saxa és Smidkova [2007] 2006-ig tarté adatok alapjan a cseh perzisztenciat
0.26-ra, a lengyelt 0.12-re, a szlovakot pedig 0.28-ra becsulte. A mi modelljeink 2006-
ra vonatkoz6 becslése Csehorszagra 0.20-0.35 kozott, Lengyelorszagra 0.50-0.70
kozott, Szlovakiara pedig 0.00-0.15 kdzott vannak. A két eredményhalmaz lathatéan
nem fedi egymast (csak Csehorszagra kompatibilisek), viszont az eltérés oka lehet az,

hogy a tanulmany éalland6 perzisztenciat feltételez a vizsgalt idészakra.

Ackrill és Coleman [2012] mintai 1994-t61 2011-ig tartanak, és az altaluk vizsgalt
kdzép-europai orszagok listdja kevésben tér el a mienktdl: tartalmazza Macedoniat,
viszont nem tartalmazza Albaniat. Az atfedd 11 orszadgbol 5-re allapitjak meg a szerzok
egységgyok jelenlétét, ezek Csehorszag, Esztorszag, Magyarorszag, Lettorszag és

Szlovénia. Nehéz mindennek megfeleltetni a sajat eredményeket, hiszen mig a
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Csehorszagra és Szlovéniara vonatkozo eredmeényeink ennek teljesen ellentmondanak
(Csehorszagnal az 0sszes idépontra vonatkozo Osszes becslés is a 0.00-0.60 savban
helyezkedik el, Szlovénianal ugyanez 0.10-0.70), a méasik harom orszagnal van olyan

idészak, amikor a becsléseink teljes perzisztenciat mutatnak.

Ha meég egyszer megfigyeljik a koOzép-eurdpai eredmenyeinket a perzisztencia
nagysaga — és nem iranyultsdga — szempontjabol, és kizarolag a tranzicios nehézségek-
kel mar nem terhelt, 2000-t61 kezd6d6é id6szakra koncentralunk, akkor viszont jol
lathatd mintazatot taldlunk. Esztorszag, Lettorszag és Litvania kivételével minden
orszag perzisztenciaja végig alacsony (0.60-nal kisebb), és a harom balti allam esetén is
csak a 2008-as valsag kornyékén ugrik meg, viszont utana vissza is csokken.
Osszességében tehat azt tapasztaljuk, hogy ezen orszagokban jelenleg kivétel nélkiil
alacsony az inflacids perzisztencia, és ezzel lényegesen alacsonyabbra becsiljik azt,
mint Ackrill és Coleman [2012].

Az orszagok kozotti jobb dsszehasonlithatosdg érdekében, a 11.3. tdblazatban az FLS-
simit6 és Kalman-simitd perzisztencia-becsléseit mutatjuk be adott idépontokban. A
tizenkét kozép- és kelet europai orszagra a mediant és az interkvartilis terjedelmet is
kozzétesszik. A tablazat alatamasztja az eurdzona stabil perzisztenciajat, az USA nulla
kozeli értékeit a minta végén, és a perzisztencia fokozatos csokkenését és alacsony

voltét a legtdbb kozép- és kelet-eurdpai orszagban.

Euro-

Method Albania Bulgaria RE;ZZ:}C Croatia Estonia Hungary Latvia Lithuania Poland Romania Slovakia Slovenia area USA
oLs Estimate 0.705 0.477 0.579 0.235 0.811 0.877 0.826 0.774 0.847 0.725 0.330 0.692 0.966 0.864
Standard Error 0.085 0.102 0.093 0.179 0.054 0.049 0.054 0.048 0.037 0.080 0.109 0.070 0.025 0.044
FLS Filtered Mean of Estimate 0.008 0.056 0.260  -0.003 0.454 0.501 0.622 0.564 0561 -0.754 0.141 0.305 0.538 0.307
Standard Error 0.352 0.541 0.107 0.172 0.200 0.156 0.129 0.260 0.101 0.837 0.279 0.119 0.143 0.349
T-stat Value 16.441 6.522  19.145 8.192 14.700 19.644  12.497 6.789  22.800 15.032 5374 23.949 37918 23333
T-stat DoF (est) 80 7 141 144 82 86 97 7 91 73 93 116 174 223
T-stat P-value 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000
FLS Smoothed ~ Mean of Estimate 0.008 0.208 0.349 0.111 0.513 0.473 0.693 0.542 0.565 -0.137 0.132 0.380 0.571 0.338
Standard Error 0.468 0.529 0.051 0.116 0.134 0.165 0.094 0.177 0.110 0.481 0.039 0.073 0.155 0.278
T-stat Value 12.505 4268  18.520 4965 17.647 20.109 10479 10.818 20.788 15.126 14.616 26.478 32.340 27.581
T-stat DoF (est) 7 7 111 124 94 85 115 82 88 76 90 144 173 227
T-stat P-value 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000
Kalman Filter Mean of Estimate -0.046 0.033 0292  -0.205 0.525 0.615 0.505 0.561 0.689  -0.485 0.184 0.459 0.522 0.306
Standard Error 0.376 1.059 0.065 0.315 0.186 0.138 0.289 0.303 0.048 0.822 0.177 0.043 0.209 0.420
T-stat Value 16.643 3566 21.507 10.366 12.644  15.233 9.322 5944 22315 12519 6.014 24.347 27.100  19.501
T-stat DoF (est) 79 73 129 114 84 90 7 76 135 73 120 120 169 221
T-stat P-value 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000
Kalman Smoother Mean of Estimate -0.058 0.266 0.334  -0.020 0.540 0.552 0.619 0.539 0.680  -0.156 0.131 0.456 0.609 0.289
Standard Error 0.497 0.993 0.000 0.269 0.124 0.148 0.212 0.221 0.063 0.518 0.000 0.000 0.204 0.363
T-stat Value 12.916 1.808 22.451 6.740 17.130  17.790 8.098 8.894 19.548 14365 15619 28.894 22.323  23.204
T-stat DoF (est) 76 74 72 125 98 88 81 79 116 75 72 72 169 222
T-stat P-value 0.000 0.037 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000 0.000

11.4. tblazat — Welch-féle t-tesztek az OLS becslés és az idében valtozé paraméterii becslések
atlaganak egyezdségére

Tovabbi leiras a szdvegben.
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Immaér az OLS becsléseket figyelve, minden orszagra egyértelmiinek tlinik, hogy az
OLS konstans perzisztencia-becslése joval nagyobb, mint az idoben valtozo becslések
idébeli atlagai. Hogy mindezt formalisan is megallapithassuk, egyoldali t-tesztet
készitlink. A teszt elvégzesehez sziikseglink van mind az OLS perzisztencia-becslés,
mind pedig az atlagos id6ben valtozd paraméter(i perzisztencia-becslés variancidjara.
El6bbit konnyen megkapjuk az OLS becsiilt kovariancia-matrixa segitségével, hiszen a
perzisztencia egyszeriien a nem-konstans egytthatok 6sszege (lasd (11.2) egyenlet). Az
utobbit — azaz az idében valtozo perzisztencia-becslés id6beli atlagnak varianciajat —
kozelitéssel készitjiik, felhasznalva az idében valtozd egyiitthato-sorozatok mintabol
becsult kovariancia-matrixat. Mivel ez a két variancia-érték jol lathatéan kiilonb6zo, a
Welch-féle t-tesztet hasznaljuk, amely a t-statisztika ertéke mellett a teszttel
hasznalando6 szabadsagfokok szdmaéra is ad kozelitést.

A 11.4. tablazat felsd része mutatja az OLS pontbecsléseket és azok standard hibdjat. Az
als6 részen modszerenként talalhatd az atlagos idében valtozo perzisztencia a szamitott
standard hibaval, t-statisztika értékkel, szabadsadgfokok sz&méval, végil a teszt
p-értékeével. Az eredmények tisztdn mutatjak, hogy az OLS becslések szignifikansan
nagyobbak, mint az id6ben valtozd becslések idé-atlaga, az egyenldség nullhipotézise

egyetlen orszagra sem fogadhatd el.

Miutan korabban mar elfogadtuk, hogy a mintaiddszak alatt szignifikdns perzisztencia
valtozas, mégpedig csdkkenés volt, a mostani teszt alapjan azt kdvetkeztethetjik, hogy
az OLS becslések feltehetéen felfelé torzitottak az id6ébeli atlaghoz képest. Ez a kép
megerdsiti korabbi, szimulacios tapasztalatunkat (Darvas és Varga [2012]), miszerint
ha az adatgeneral6 folyamat paraméterei idében valtoznak, az OLS becslés felfelé torzul

a paraméterek id6beli atlagahoz képest.

Megjegyzendd, hogy a szakirodalomban szélesen dokumentalt a tény, miszerint az
autoregressziv egyutthaté (vagy a dominans autoregressziv gyok) OLS becslése lefelé
torzitott, ha a paraméterek idében allanddak. A mi tapasztalataink tehat kiegészitik
mindezt azzal, hogy ha az autoregresszio paraméterei valtoznak idében, az OLS becslés

felfelé torzitott az egyiitthatok id6beli atlagahoz képest.
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11.5 Osszegzés

Az inflacios perzisztencia viselkedésének megértése nem csak a kdzponti bank szamara
Iényeges a végzendé monetaris politika szempontjabol, de egy valutaunié potencialis
tagjai szamara is fontos kovetkeztetései vannak. Az Eurdpai Unio Kozép- és Kelet
Eurdpaban 1évé tagorszagai szamara a hasonlo perzisztencia-értékek fontos strukturalis
hasonloséagot jelentenek, és az e téren valo fejlédés ujabb érvet adhat ezen orszagok
kezébe az eur6dvezethez vald csatlakozas érdekében. A multbéli strukturdlis valtozdsok
mind a gazdasagban, mind a monetaris politikaban elkertlhetetlenné teszik, hogy a
kdzép- és kelet eurdpai orszagok inflacids perzisztenciajat idében valtozé paraméterii

modellekkel vizsgaljuk.

Ez a tanulmany idében valtozé egyiitthatoji autoregressziokkal vizsgélta az inflacios
perzisztenciat tizenkét kozép- és kelet eurdpai orszagban, 6sszehasonlitva az
eredményeket az Egyesiilt Allamok és az eur6zona becsléseivel. A becslésekhez a
kdzismert Kalman-sziir6t és a kevésbé ismert rugalmas legkisebb négyzetek modszerét

(FLS) alkalmaztuk, 6sszevetve azokat az OLS id6ben alland6 eredményeivel.

A tanulmanyozott inflaciés idésorok nagy részénel azt taldltuk, hogy a becsilt
autoregressziok egyutthatdi szignifikdnsan valtoztak, igy az inflaciés perzisztencia is
valtozott idoben. Ezt a megfigyelést a perzisztencia valtozasdnak formalis tesztjeivel is
alatamasztottuk. Magasabb inflacios id6szakokban az inflacids perzisztencia is
jellemzéen nagyobb. Az olajarrobbanasok éta mind az Egyesiilt Allamokban, mind az
eurézdénaban torténelmi mélypontokra sullyedt a perzisztencia, de ez a mélypont az
eur6zonaban nem annyira alacsony, és az eurd bevezetése dta gyakorlatilag valtozatlan.
A legtobb kozep- es kelet eurdpai orszagban az inflacids perzisztencia csokkent 1995
Ota, a fo kivételeket Csehorszag, Szlovédkia és Szlovénia jelentik, ahol a becsléseink

részben allandosagot jeleztek.

Az Egyesiilt Allamokra vonatkoz6 eredményeink teljesen megfelelnek a
szakirodalomnak, a tobbi orszagra viszont — beleértve az eurdzonat is — nincsen ilyen
tipusi becslés, igy ezen esetekben az inflacids perzisztencia becsiilt szdmszer(i

értékeivel vetjiik 6ssze idésor-eredményeinket. Az eur6zona esetében nagysagrendileg
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kdzel allunk az irodalom becsléseihez, az egyes kdzép- és kelet-europai orszagok
esetében azonban nehéz hasonldsagot talalni — ennek egy nyilvanval6 oka lehet, hogy
egyetlen becsilt értéket nehéz dsszehasonlitani egy id6sorral, amikor az érték nem is

atlagolja az iddsort.

Azt is levontuk kovetkeztetésként, hogy az OLS becslés valoszintileg felfelé torzitott, ha
egy autoregressziv modell egyiitthatéi id6ben megvaltoznak. Ez a megallapitéas
kiegésziti a szakirodalom ama felismerését, miszerint a becsilt OLS autoregressziv

egyutthatd lefelé torzitott, ha a paraméterek valtozatlanok.
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Tablazatok és abrak

Series MS, (10%) MEq (10%) MX, (10%) MSR, (10%) MER, (10%) MX®, (10%) MsM, (10%) MEM, (10%) MX™, (10%)
T=79 MS, (5%)  MEn (%) MX,(6%) MSR, (%) MER,(E%) MXR,6%) MS“,6%) MEM,(5%) MX™,(6%)
Albania 0.02 0.01 0.46 502.03 * 553.34 * 1137.98 * 484,50 * 528.65 * 1090.41 *
0.01 0.00 0.25 484.40 ** 528.60 ** 1090.09 ** 464.63 ** 50142 ** 1036.72 **
Bulgaria 0.00 0.00 0.01 857.69 * 2907.37 * 6008.66 * 814.18 * 2719.34 * 5644.34 *
0.00 0.00 0.01 813.94 ** 2718.95 ** 5641.91 ** 765.74 ** 2516.59 ** 5241.91 **
Czech Republic 0.37 0.46 393 17.11 * 13.99 * 3558 * 14.07 * 10.90 * 2814 *
031 0.36 3.10 13.90 ** 10.73 ** 27.72 ** 11.08 ** 8.06 ** 21.10
Estonia 0.00 0.00 0.00 97.38 * 63.27 * 148,57 * 7811 * 4767 * 114.00 *
0.00 0.00 0.00 78.02 ** 47,65 ** 113.80 ** 60.25 ** 34.34 ** 8336 **
Croatia 0.00 0.00 0.00 3696.58 * 3186.79 * 7261.66 * 2986.21 * 2422.93 * 5619.43 *
0.00 0.00 0.00 2982.70 ** 242150 ** 5600.51 ** 232247 ** 1763.63 ** 4149.76 **
Hungary 0.01 0.00 0.07 151.72 * 300.75 * 644.68 * 137.52 * 265.10 * 572.88 *
0.00 0.00 0.01 137.44 ** 265.02 ** 57241 ** 122,48 ** 229,02 ** 498.23 **
Lithuania 0.00 0.00 0.00 119.72 * 20431 * 558.75 * 72.06 * 106.45 * 30361 *
0.00 0.00 0.00 71.86 ** 106.30 ** 302.34 ** 39.62 ** 50.00 ** 147.60 **
Latvia 0.00 0.00 0.00 652 * 671 * 20.88 * 3.72 326 10.63
0.00 0.00 0.00 371 3.26 10.58 192 141 479
Poland 0.00 0.00 0.00 44851 * 864.82 * 1960.54 * 366.47 * 667.22 * 1538.08 *
0.00 0.00 0.00 366.07 ** 666.85 ** 153551 ** 288.87 ** 49397 ** 1154.36 **
Romania 0.01 0.00 0.03 43591 * 628.24 * 1538.13 * 31378 * 411.89 * 1036.26 *
0.00 0.00 0.00 31321 ** 41152 ** 1033.44 ** 213,03 ** 252,52 ** 649.58 **
Slowenia 0.01 0.00 0.02 18.02 * 30.70 * 79.23 * 1272 * 19.62 * 5213 *
0.00 0.00 0.00 12.69 ** 19.60 ** 51.98 ** 8.44 ** 11.68 ** 3177 **
Slovakia 0.33 0.13 0.75 555 * 521 * 14.74 * 405 347 10.09
0.24 0.08 049 4.04 347 10.06 2.79 217 6.44
Critical values
T=100, Mean case MS ME MX MsR MER MxR msM MEM MxM
10% 356 3.48 1291 356 3.48 12.88 466 5.23 17.00
5% 467 531 17.24 464 5.25 17.00 5.91 7.38 21.72
1% 7.75 11.02 29.38 7.67 10.49 28.37 9.26 1334 34.31

I1.1a. tablazat — Perzisztencia-valtozas tesztek a kézép- és kelet-eurdpai orszagoknal

Series MSp (10%) MEp (10%) MXq, (10%)  MSR, (10%) MER, (10%) MXR, (10%) MSM, (10%) MEM, (10%) MX™, (10%)
MSp (5%)  MEn(5%) MXn, (%)  MSR,(5%) MER,(5%) MX%,(6%) MsSM,6%) MEM,6%) MXM,(5%)
Euro Area 0.03 0.01 0.09 21356 * 355.89 * 77519 * 188.35 * 302.86 * 666.58 *
T=171 0.01 0.00 0.01 188.22 ** 302.76 ** 665.88 ** 162.44 ** 251.21 ** 557.60 **
United States 0.56 1.85 7.50 2697 * 4453 * 99.46 * 2567 * 4179 * 9372 *
T=223 0.29 0.75 3.20 25.67 ** 4179 ** 93.69 ** 24.22 ** 38.83 ** 87.37 **
Critical values
T=200,Meancase MS ME MX MsR MER MxR ms™M MEM MxM
10% 351 3.36 1314 354 347 13.37 462 511 17.31
5% 458 5.06 17.18 468 5.27 17.65 5.85 7.24 22,06
1% 7.56 1021 28.58 7.82 10.69 29.64 9.21 13.20 34.82

11.1b. tablazat — Perzisztencia-valtozas tesztek az USA-ra és az eurdzonara

Csak a Harvey, Leybourne és Taylor [2006] féle modositott teszteket k6zoljiik. Az elsé harom oszlop az

1(0)-bol 1(1)-be valtast teszteli (MS = mean score, ME = mean exponential, MX = maximum score), a

masodik harom oszlop az 1(1)-bél 1(0)-ba valtast teszteli reciprok-tesztekkel (R = reciprocal), az utolsé

harom oszlop pedig az el6z6 ketté maximumaként tetszleges valtast tesztel (M = maximum). A tesztek

értéke fligg az elbre eldontendé szingifikancia-szintt6l, igy az elsé sor 10%-on (* = elutasitas), a masodik

5%-on tesztel (** = elutasitas).

65



.

0.6

< ,‘O Recursive OLS

; e OLS

2 FLS w = 1029 (F)
.S o —— FLS = 1020 (S)
:'(5-0'.'.‘,'"“.' ------- Kalman Filter (F)
@ e T LR Kalman Filter (S)

-0.2
N
o

F D R LR R

(€] -
o I Y N Y S N I
I

1959 1964 1969 1974 1979 1984 1989 1994 1999 2004 2009

11.2a. abra — Becsult inflacios perzisztencia — USA

[@\]
e e e e e e e e e e
L
0
(@)
©L
(@)
L
(@)
r Recursive OLS ’ R
oLs &
N FLS w = 1020 (F) " |
Of |e—-— FLSu=102%(s)
------- Kalman Filter (F)
[ |eoeeees Kalman Filter (S) ]
Ol v v v

1972 1976 1980 1984 1988 1992 1996 2000 2004 2008 2012

11.2b. dbra — Becsult inflacids perzisztencia — Eurédvezet

66



1

-0.2 0.2 0.6

-0.6

V5T
7 .
G -
R R -
!z SR
e ol 1
> e s I ©
! 4
o % i
i .
®. 1 o i
il / %
\-@ : R
N N -t —
ae TN &
® EERE
Q. : b 1
e,
N . k ]
8. Lo e L
ST S
Recursive OLS O e @ One '
oLs
FLS w = 1079 (F)
e —— FLS u = 1029 (s)
"""" Kalman Filter (F)
EREEER Kalman Filter (S) ]
| | | | | | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013
11.2c. abra — Becsult inflacids perzisztencia — Albania
H Recursive OLS i
3 oLS |
2 FLS w = 1029 (F)
< e —— FLS u=10%9 (3) | |
S': ------- Kalman Filter (F)
o P Kalman Filter (S) | A
Som e
ey 50|
O h
| | | | | | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013

11.2d. &bra — Becsiilt inflacios perzisztencia — Bulgaria

67



0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7

0.1

0.0

-0.6 —-0.4 -0.2 -0.0 0.2 0.4 0.6

-0.8

‘3\\}‘;)\\('»/ \

f te S o N .
..Q:-...@.:.:@x‘nm*.-/.(}:\..e

Recursive OLS
OLS ]
FLS w = 1029 (F)
== FLSu=10"°(S) | T
------- Kalman Filter (F)
CXRREE Kalman Filter (S) R

1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013

11.2e. &bra — Becsult inflacids perzisztencia — Csehorszag

- 9

N o’
VR o o .

e
G = \’\ = = = © ‘, :%‘ b4 @ =] ©
o )()/ T AN . L9
~ \ 0o L y
{ L / vl
® ;
N Tl &/‘ /;/ i
\ o 7 AN o
\ // -7 4
R o
. 7
Ve 7 ]
N
o ]
.o
“o -

) E

Lo ]
‘-O‘ .
o. .'-. Recursive OLS

OLS ]

FLS w = 10%2° (F)
e —— FLS u = 1029 (S) |

"""" Kalman Filter (F)
RERE Kalman Filter (S) R

! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! !

1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013

11.2f. abra — Becsiilt inflacids perzisztencia — Horvatorszag

68



0.8 0.9

0.7

0.5 0.6

0.2 0.3 04

0.1

0.9

0.4 0.5 0.6 0.7 0.8

0.3

0.2

I i
S B
Y - X
ST 5
P L B
R !
1% B .t
oo G A
R /s
[P /‘o 3
\ o \\Q . s £} i
© °. -, /e e N
Vo S ) vt
\ O R ‘®/‘ T
\ o Y/ W S e AN
\ . . o T o S Al o]
> o T, .87 RS
N : Lo |
-.‘0-. L/
Recursive OLS h N "/ ~
oLS - 1
FLS w = 1020 (F)
e =~ FLS u = 1029 (3)
------- Kalman Filter (F) |
EEERRR Kalman Filter (S)
| | | | | | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013
I1.2g. abra — Becsilt inflacios perzisztencia — Esztorszag
ia l
4 \\sm gL
\/W\\r/ o ]
AN
B e, b
\ . -
\ °. 1
Ne < o . i
SRR PR
A ‘\’\ .®‘ . |
AN Geiy
\\ ’ Lo 1O
a_ ‘e, B
~ o i
Recursive OLS 2 '\\ 7 A © G- B
——— 0oLS s - \ Prreonolil,g
FLS w = 1020 (F) N 1
= — FLS p = 1020 () S~
"""" Kalman Filter (F) o ) |
e Kalrman Filter (S) RPN
| | | | | | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013

11.2h. dbra — Becsult inflacids perzisztencia — Magyarorszag

69



0.6

0.2

-0.2

1

0.6

0.2

-0.2

- .i " 2 )
. ot © L
-® .-
D Recursive OLS N
OLS
FLS w = 1029 (F)
e —— FLSu=10%9(S) | |
------- Kalman Filter (F)
XY Kalman Filter (S)
| | | | | | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013
11.2i. dbra — Becsllt inflacios perzisztencia — Lettorszag
: /R
M
/G/ ."® \
o o S ol il |
BT & -
@ - s \
* o -é)/ .
L ‘--‘:@: .' |
o o= 7
. AN o 4 \7
: o :.*&)
Recursive OLS o . n
oLS : ’
FLS p = 1079 (F) R
e == FLS p = 1020 (S) -° 1
"""" Kalman Filter (F) .
CERRRE Kalman Filter (S)
| | | | | | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013

11.2j. dbra — Becsilt inflacios perzisztencia — Litvania

70



0.8 0.9

0.7

0.5 0.6

0.4

0.3

5 20 25 3.0

1

0.5

-1.0 -0.5 0.0

—-1.5

-2.0

@1.,.000, |
TesveL
o el e e,
\\/ AR i
— . © .
. o,
Yo
N S Te o i
\% . el
: Y F O
~g Ceeia . |
O e .
\\ © @...0-..0...0,...@-...@,,__0
\ ,
&
\
N B
\‘}‘.:')7\‘7‘ o - i
\\gf‘A// \;)./"\{)\\
Recursive OLS 7
oLS
FLS w = 1020 (F) ]
e — — FLS u = 1029 (3)
------- Kalman Filter (F)
EERERR Kalman Filter (S) 7
! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! ! !
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011

11.2k. dbra — Becsiilt inflacios perzisztencia — Lengyelorszag

T
Recursive OLS
oLS T
FLS w = 1029 (F)
e —— FLS u = 1029 (S)
"""" Kalman Filter (F) ]
CERRRE Kalman Filter (S)
: N i
A ‘- . o
sl S a9
KN o SR e
ot LR . :
- ..l \:;&\g,‘/i’*
.b_ |
I I I I I I I I I I I I I I I .\
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011

11.21. &bra — Becsuilt inflaciés perzisztencia — Romania

71

2013

2013



0.8

0.6

0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7 -0.2 -0.0 0.2 0.4

0.1

Recursive OLS 1
OLS
FLS w = 1029 (F) | |
e —— FLS u = 102° (3)
------- Kalman Filter (F)
CREERE Kalman Filter (S) 1
\
\ "
% 74 |
N /r/ LN a— O
@....@..}Q.L.9.¢..@.....®..ngr.\0 T e e ®eNe e@e ss s@ e e > SO X .--Q;.-,-.@......@
. A R b
| | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013
11.2m. &bra — Becsiilt inflacios perzisztencia — Szlovékia
] |
AT S i e
@....@..\/@/ \.\.?....@...'..@.../.0\..\.0...0....@....@....@...() -Q----Q--‘--@----@---Or---@
\\\'7 N
- ‘@\‘. ) .
N o ®
Na o \\ i
~ - - \
b
N -
Recursive OLS ]
OLS
FLS p = 1029 (F) i
e —— FLS u = 1020 (3)
"""" Kalman Filter (F)
CERRRE Kalman Filter (S) 1
| | | | | | | | | | | | | |
1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009 2011 2013

11.2n. dbra — Becsult inflacids perzisztencia — Szlovénia

72



1. FEJEZET

A munkanélkiiliség természetes ratdjanak idoben valtozo becslése

Kozép-Europaban™

E fejezet rovid tdva Phillips-gorbe kapcsolatokat becsil a 90-es évek kozepét6l 2012-ig terjedd mintan
négy kozép-eurOpai orszagra: Csehorszagra, Magyarorszagra, Lengyelorszagra és Szlovakiara. A
becsléshez Gordon [1997, 1998] eredeti "haromszdg" modelljét hasznaljuk, ahol a munkanélkiiliség
id6ben valtoz6 természetes ratajat (TV-NAIRU) latens véltozé irja le, amely véletlen bolyongést kovet, és
az aktualis munkanélkiliségi ratatol vett eltérése (a munkanélkiliségi rés) hat az inflaci6é alakulasara,
tovabbi faktorokkal egyutt. Az eredmények az inflacié-munkanélkiliség atvaltds tekintetében
megfelelnek a szakirodalomnak, bar Lengyelorszdg és Szlovékia eredményei nem szignifikansak.
Csehorszag természetes ratdja a minta teljes hosszan csokkenésben van, Magyarorszagon viszont
folyamatos emelkedés tapasztalhat6. Az inflaci6s varakozasok, mint magyarazé valtozo, szignifikansnak
bizonyulnak az inflaciés egyenletben minden orszagnal, de erésen gyengitik a munkanélkiiliségi rés

egy(tthatojanak méretét és szignifikanciajat.

111.1 Bevezetés

A Phillips-gorbe nem (j a kézgazdasagtanban, és ehhez kapcsol6doan a munkanélkdi-
liség ,,természetes” rataja, pontosabban a munkanélkiliség inflaciét nem gyorsité rataja
(Non Accelerating Inflation Rate of Unemployment, NAIRU) sem: utobbi koncepcidjat
Friedman [1968] vezette be hires tanulmanyaban. Bar a természetes rata sosem volt
definicidszertien id6ben allando, sziikség volt egy gazdasdgi jelenségre, amely
latvanyosan megcéafolja az allanddséagat, és amely réiranyitja a kutatok figyelmét a

NAIRU ezen aspektusara. Ez a jelenseg pedig a Goldilocks-ként emlegetett idszak

15 A fejezet a Varga [2013] tanulmany magyarra forditott és szerkesztett valtozata. A bevezetd, valamint
eredmény-magyarazo részek jelentds valtozason estek at. A szerzd koszonettel tartozik Darvas Zsoltnak,
Kézdi Gabornak, Evzen Koéendanak és Varpalotai Viktornak értékes tanacsaikért, Uliha Gabornak az

adatgytijtésért, valamint Bauer Péternek az inflacids varakozasok legfrissebb adataiért.
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volt: a 90-es évek kozepén az Egyesiilt Allamok gazdasaga jo néhany évig egyenletesen
novekedett, sem tul lassan, sem tal gyorsan. Az id6szakban kiugrdéan alacsony volt a
munkanélkiliség — négy éven at 6% alatt, és a rovid tavu Phillips-gorbe joslata ellenére
ezzel parhuzamosan erds dezinflacio is zajlott. E ketté egyiitt pedig ellentmond annak a
feltevésnek, hogy a természetes rata allando, hiszen a munkanelkiliségi rata korabbi
palyaja alapjan a 6%-os érték kiugréan alacsony, tehat vélhetéen NAIRU alatti, és igy

az elmélet értelmében tobblet-inflaciot kellett volna gerjesztenie.

Az id6ben valtozo természetes rata, masképpen TV-NAIRU modellezésére harom
irdnyzatot emellink ki. Az els6 szerint a NAIRU nem mas, mint a munkanélkuliségi rata
hosszi tavl trendje. Ez a megkdzelités nem identifikalja a természetes ratat a
munkanélkiliségen kivil mas makrodokonémiai adatsorbol, hanem valamilyen
gyakorlati megoldassal trendet szamit. Papell-Murray—Ghiblawi [2000] vagy
Camarero—Carrion-i-Silvestre—Tamarit [2005] munkai torésteszteket alkalmaznak és
igy a NAIRU-t a munkanélkiliség olyan atlagaként definialjak, ami csak diszkrét
idépontokban valtozhat meg. Ball és Mankiw [2002] trendsziir6 segitségével szamitja ki

7 r s o1
a természetes rata idosorat. 6

A maésodik irdnyzat EImeskov [1993] tanulmanyahoz kotédik, amely nem kézvetleniil a
Phillips-g0rbébdl szarmaztatja a természetes ratat, hanem annak egy bérszinvonalas,
masodrend{i formaban felirt valtozatabol. Ezt a természetes ratat a bérek (wage) angol
megfelel6jéb6l adodoan NAWRU-nak roviditjik. Elénye, hogy némileg konnyebb
megbecsiilni fejlédé orszagokra is, ugyanis a valosagban a munkapiacokat sok tényezo
vezérli és a valtozd korilményekre valo lassabb reagalas — példaul a haztartasok kisebb
koltozési hajlandésaga — makroszinten empirikusan nehezen kimutathatdé kodzvetlen
inflacids kapcsolatot eredményezhet. A modszer egy Kiterjesztése — éppen annak jobb
alkalmazhatdsaga miatt — az Eurdpai Bizottsag hivatalos mddszere lett, mindez Denis és

tarsai [2006] tanulmanyaban van részletezve.

Harmadik iranyzatunk uttoréjeként Gordon [1997, 1998] éppen a fent emlitett
Goldilocks idészak magyarazatara irta fel lgynevezett ,,haromsz6g” modelljét. Ez egy

allapot-tér modell, amelynek véletlen bolyongast koveté latens valtozoja a NAIRU,

18 Egyben Ball és Mankiw [2002] adja a legjobb nem technikai bevezetést a témaba.
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megfigyelési egyenlete pedig maga a Phillips-gorbe egy inflacio-dinamikai egyenletbe
burkolva. A modszer igen hasznos az inflacié és munkanélkiliség egyuttes elemzésére,
mivel relative egyszer(i, és egyetlen keretben tanulmanyozhatjuk vele (i) a NAIRU

crer

(iii) a két valtozo kozti egymasra hatast, azaz a Phillips-gorbe meredekségét.

A Goldilocks évek torténéseit az Egyesiilt Allamokon kiviil az Egyesiilt Kiralysagra is
vizsgalta a haromszdg-modell segitségével Driver, Greenslade és Pierse [2006]. Ok
mindkét orszagra azt talaltdk, hogy a NAIRU csokkent ebben az idészakban, majd
ezutan eloretekintd, azaz inflacidés varakozasokat tartalmazé tagot is szerepeltettek a
Phillips-gorbe egyenletben. Az eldretekintd tag erésen szignifikans lett és gyengitette az
inflacié-munkanélkiliség kapcsolat egy(tthatdjat, de még igy is sikerdlt kimutatniuk a
NAIRU csokkenesét.

Mig Gordon csak az Egyesiilt Allamokra végezte el vizsgélatat, Turner és tarsai [2001]
Ujabb 21 fejlett OECD tagorszagra becsultek ily médon TV-NAIRU-t, majd Richardson
és tarsai [2000], késobb pedig Gianella és tarsai [2008], végul Guichard és Rusticelli
[2011] (mind OECD tanulmanyok) bévitették még tovabb a listdt. A harom utobbi
tanulmany az OECD hivatalos modszerévé avatja a haromszdg-modell egy alternativ
allapotegyenlettel képzett valtozatat: eszerint a NAIRU nem véletlen bolyongast kdvet,
hanem a mindenkori munkanélkiliségi rata felé hizé dinamikaval rendelkezik.'” Ez egy
nagyon fontos kulonbség, mivel erésen bekorlatozza a NAIRU alakulasat, cserébe
viszont kdnnyebbé teszi a becslést. Olyannyira, hogy Guichard és Rusticelli [2011] az
egyetlen forrasunk, amely idében valtoz6 NAIRU becslésekkel rendelkezik kozép-
eurdpai orszagokrol.

Az OECD-s elemzésekhez hasonloan Laubach [2001] is tdl bizonytalannak tekintette az
eredeti haromszdg-modell becsléseit, ezért ugy fejlesztette azt tovabb, hogy a
munkanélkiliséget trend és ciklus komponensekre bontotta, és a modellben feltételezte,

hogy a Phillips-gorbe eltolédasai a munkanélkiliséggel kozos trend szerint zajlanak.

7 A konkrét gyakorlati megvaldsitasban a munkanélkiiliségi rata és a természetes rata killonbsége, azaz a
munkanélkiliségi rés kovet alacsony perzisztencidji autoregressziot. Az egyenlet meghatarozasanal
Guichard és Rusticelli [2011] is hivatkozik Laubach [2001] eredményeire.
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Késobb ennek elényét Serve—Lemoine [2011] kutatdsa cafolta egy hét fejlett orszaghol
all6 mintan: Ok azt tapasztaltdk, hogy a NAIRU Ilényegesen kiilonbozhet a
munkanélkiiliség trendjétél, és hogy az inflacids egyenlet illeszkedése javul a kozos

trend feltevésének eldobasaval.

Ebben a tanulmanyban a Visegradi Négyekként is ismert posztkommunista kdzép-
eurdpai orszagokat, nevezetesen Csehorszagot, Magyarorszagot, Lengyelorszagot és
Szlovékiat vizsgaljuk a munkanélkilliség természetes ratajanak alakulasa
szempontjabol. Ezen orszdgok munkaerGpiaca Oridsi valtozason esett &t a
rendszervaltassal: a régi rezsim hivatalosan teljes foglalkoztatast mért, a valdsagban
viszont burjanzott a statisztikak altal nem regisztralt kapun belili munkanélkiliség. A
valtozasok és a piacgazdasag felé fordulas igy hatalmas ndvekedést okozott a mért
munkanélkiliségben, és ezzel parhuzamosan az addig nyoméas alatt tartott arak is
elszabadultak. A konszolidacio 90-es éveiben aztdn a magas inflacio és munkanélkili-
ség tobbe-kevésbeé egyszerre indult csokkenésnek, raadasul nagyon magas értékekrol,
ami részben megnehezitheti a Phillips-gorbe kapcsolat megragadasat az extrém
kezdoértékek és az azodta Osszegyllt relative kis minta miatt. A masik oldalon viszont
éppen ez indokolja az id6ben valtozo NAIRU alkalmazasat, hiszen az inflacio és
munkanélkiiliség egyszerre torténd csokkenése éppen egy Goldilocks-tipusu jelenség,
amely itt is a természetes rata csokkenését implikélja. A massziv strukturalis valtozas
egyébként is erésen indokolja idében valtozo természetes ratat megengedd moddszer

hasznalatat.

A becsléshez Gordon [1997, 1998] eredeti hdromszdg-modelljét hasznaljuk, amelyben a
NAIRU véletlen bolyongast kovet; és a Driver—Greenslade-Pierse [2006] tanul-
manyhoz hasonléan megfontoljuk a varakozasos, eldretekinté tagok szerepeltetését is. A
modellvalasztas mellett azzal érveliink, hogy a tranzicidés gazdasagok igen gyors
valtozasat teljesen szabadon engedett NAIRU folyamattal tudjuk a legjobban
megragadni, amely felfedheti a munkaer6piac valtozdsanak hosszabb tavu tendenciait
is, szemben a NAIRU folyamatot a munkanelkiliség kozelébe korlatozé Laubach
[2001]-féle mddszerrel. Cserébe megkockaztatjuk azt a nehézséget, hogy nem jarunk

minden orszagnal sikerrel.
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A fejezet tovabbi szerkezete a kovetkezé. A 2. alfejezet rdvid elméleti hatteret
tartalmaz, majd bemutatja a modellt és a megoldas modszerét. A 3. alfejezet a hasznalt
adatokrdl ad képet, a 4. alfejezet az eredményeket kozli, végul az 5. alfejezet levonja a
kovetkeztetéseket.

111.2 Modszertan

Gordon [1997, 1998] ,haromsz6g” modellje nem mas, mint egy kétvaltozds
reprezentacidja a jol ismert visszatekintd Phillips-gorbének: mig a munkanélkiliségi
radta maga Vvéletlen bolyongast kovet, rovid tavu kapcsolatban all az inflacids
dinamikaval egy olyan tagon keresztil, amely a munkanélkiiliségi rata és az idében
valtoz6 NAIRU kuldnbsége — ezt hivjuk a kibocsatasi rés mintajara munkanélkiliségi
résnek (unemployment gap). Ebben az elrendezéshen tehat a munkanélkiiliség
természetes rataja éppen a definiciojat szolgalja: a munkanélkiliségi ratanak egy olyan
szintje, amely semmilyen irdnyba sem okoz inflatorikus nyomast. Az inflaciét e fliggés
mellett a sajat tehetetlensége (autoregressziv tagok) eés néhany exogén kinalat-oldali
sokk is befolyasolja.

Eldretekintd dinamika bevezetésével a modell kibdvithetd, hogy illeszkedjen az uj-
keynesi Phillips-gérbe (New Keynesian Phillips Curve, NKPC) koncepcidra, ahol az
arak ragadossaga miatt az inflacios varakozdsok fontos szerepet jatszanak az arak
kialakitasaban. Az inflacio az eredeti elméleti NKPC felirasban kizarolag eléretekinté
tagoktol fligg, de a gyakorlatban sokkal hihetdbb, ha egyszerre alkalmazunk hatra- és
el6retekintd tagokat.® gy aztdn hasonléan Driver, Greenslade és Pierse [2006]
vizsgalatahoz, ami az eldretekint6 tagok szignifikans voltat &llapitja meg az USA és az
Egyesiilt Kirdlysag tekintetében, mi is megvizsgaljuk a varakozasi idésorok magyarazo

valtozoként valo szerepeltetését.

% Rudd és Whelan [2005] egyenesen megkérdSjelezi a csak elSretekintd tagokat alkalmazd NKPC
képességét az inflacio megfelels leirdsara. Tanulmanyukban amellett érvelnek, hogy az eléretekintd
elemek — a hatratekint6 tagokkal ellentétben — erdsen korlatozott szerepet kapnak az inflaciés dinamika

meghatarozésaban.
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Az allapot-tér modelllinket — nagyrészt Driver és tarsai jeloléseit kovetve — a kovetkezo

formaban irjuk fel:

U =Ui 1 +1, (11.1)
= a(Uy — Uf) + (L)Tey + yips + 6(L)z + & (111.2)
n:~N(0,02), &~N(0,02), cov(n,,e) =0, (111.3)

ahol 7, az éves inflacié (mivel negyedéves adatokat hasznalunk, az inflaciét az el6z6 év
azonos id6szakahoz képesti szazalékos valtozasként értelmezzik); mf,, a varhatd
inflacio egy év mulva; U, a munkanélkiliség és U; az id6ben valtozo NAIRU. Az a,
B(L), y és &6(L) jelolésekkel egyltthatokat és azok késleltetési polinomjait jeldljik,
valamint #; és ¢ rendre a (111.1) allapotegyenlethez és a (I11.2) megfigyelési egyenlethez
tarsithatd hibatagok. Végil, z; exogén reélértelemben vett kindlatoldali sokkokat fejez
ki, egyrészt a reél olajar novekedést, masrészt pedig a redl importar ndvekedést. Az «
paraméter jeléli a szdmunkra fontos munkanélkuliségi rés egyutthatojat, ez hatarozza
meg a munkanélkiiliség természetes ratatol vett eltérésének inflatorikus hataserdsségét,
értéke az elmélet helyessége esetén negativ. A B(L) és §(L) késleltetési struktirakat
Ggy valasztjuk meg, hogy egyik oldalon ne pazaroljuk a hasznalhatd megfigyelések
szdmat, a masik oldalon viszont minél tobb szignifikans tagot kapjuk az egyenletben.
lgy, a kutatds jelen véltozataban, minden vizsgalt orszagnal egyforman 5 inflacios

késleltetést és 1-1 real olajar sokk illetve real importar sokk késleltetést alkalmazunk.

Feltevéseink szerint hosszu tavon nincs atvaltas inflacio és realaktivitas kozott, azaz a
Phillips-gorbe fliggéleges. Hogy ezt a hossza tavi NAIRU semlegességet a
modelliinkben is elérjik, ket restrikciot kell bevezetnink: egyrészt, az inflacids
egyutthatok (B (L), és, ha jelen van, y) 6sszege egysegnyi kell, hogy legyen; mésrészt, a
Kinalatoldali sokkok id@sorait zérodsszeglire kell normalizalnunk. Mindez a
gyakorlatban azt jelenti, hogy az inflacids idésort egységgyok-folyamatnak vesszik, és
ha a (II1.2) megfigyelési egyenlet mindkét oldalat idoben Osszegezziik, azt is lathatjuk,
hogy a Korlatozas bebiztositja, hogy a NAIRU idébeli atlaga egybeessen a
munkanélkiiliség idobeli atlagaval (de legalabbis kozel keriiljon hozzd). Tehéat az
elméleti korlatozassal elértik azt az egyébként szokadsos kivanalmat, hogy a
munkanélkiliség a sajat természetes rataja korul fluktualjon.
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A fenti okfejtés teljesen igaz, ha egyrészt az inflacio kezdd és végso értéke nem esik tul
messze egymastol a mintaban, masrészt ha kihagyjuk a varakozésokat (azaz y-t nullara
allitjuk). Ha a varakozasokat bekapcsoljuk, azok torzitottak lehetnek abban az
értelemben, hogy mintabeli atlaguk nem akkora, mint az inflacioé. Ez a jelenség —
megint csak a (I11.2) egyenlet id6-0sszegzésébdl adodoan — a munkanélkiliségi ratdhoz
képest tul magas vagy tul alacsony NAIRU becsléseket eredményezhet. Ha példaul az
inflacios varakozasok permanensen a realizalt inflacid felett vannak, akkor a hosszu
tava semlegességi korlatozas azt fogja okozni, hogy a becsult NAIRU sorozat tul
alacsonyra keril — a NAIRU iddbeli atlaga a munkanélkiiliségénél alacsonyabban lesz.
Driver és tarsai [2006] vizsgalataban ez az allapot nem volt felttiné — a becsult NAIRU
sorozatok nem helyezkedtek el értelmezhetetlen helyzetekben, de ez maguknak az USA

¢és UK varakozasi idosoroknak volt koszonheto.

A felirt allapot-tér modellt a Kalman-sziiré és a Maximum Likelihood modszer
segitségével becsiljuk meg. Ezzel egyszerre tudjuk meghatarozni mind a NAIRU
sorozatot (a likelihood fliggvényben futd Kalman-sziiré és simitd segitségével), mind
pedig az ismeretlen paramétereket (a likelihood fliggveény maximalizalasaval). A fenti
okok miatt a Kalman-sziir6 kezdeti értékei egyrészt a munkanélkiiliségi rata mintabeli
atlaga — mint a NAIRU kezdeti pontbecslése, masrészt 0.1-es érték — mint a NAIRU
kezdeti standard hiba becslése. A kezdeti értékek A&llitdsa szinte egyaltalan nem
befolyasolja eredményeinket, mivel a szlrt eredmények helyett sokkal inkabb a

simitottakat figyeljuk.

Modszeriinknek egyetlen komoly hétranya van: gyakorlati okokbol kifolydlag szinte
lehetetlen egy(tt megbecsiilni a megfigyelési egyenlet 62, valamint az allapotegyenlet
oy variancidjat. A Maximum Likelihood modszert alkalmazd, mindkét paramétert
egyszerre becsld probalkozasok egyodntetiien tul lapos, azaz kevéssé valtoz6 NAIRU
sorozatokat kaptak, igy erre megoldasként az a gyakorlat terjedt el, hogy a kett6 érték
kozll az egyiket (vagy akar a hdnyadosukat, amit jel-zaj aranynak is hivunk) elézetesen
beallitjak. Mindebbdl persze az is kovetkezik, hogy a becsiilt NAIRU sorozat nem

egyértelm, hiszen varianciaja fiigg az elére beallitott értéktol.
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A vazolt problémat Gordon agy oldja fel, hogy a megfigyelési varianciat kibecsli, mig
az allapot variancidra négy kiilonb6z0 értéket ad meg, ezek a 0.1%,0.2%, 0.3% és a 0.4%
Driver még jobban lekorlatozza a becslést: a megfigyelési varianciat egységnyire
allitjak, az llapot varianciara pedig 0.4%-et hasznalnak az Egyesiilt Kiralysag esetén, és
0.2%et az Egyesiilt Allamok esetén (valamint mindkét esetben végeznek
érzékenysegvizsgalatot). A mi tapasztalatunk az, hogy béar az egész becslési folyamat
nagyon érzékeny, a megfigyelési egyenlet varianciaja konnyen és szignifikansan
kibecsiilhetd, igy ezzel kapcsolatban semmiképp sincsen korlatozasra sziikség. Igy aztan
csak az allapot varianciat allitjuk be kiilonb6zé szintekre, de még ezzel a becslési
stratégidval is problémaink akadtak, valoszinlileg azért, mert a munkanélkiiliség
kiilondsen nagy szorassal rendelkezett az altalunk vizsgalt néhany orszagban. igy aztan
minden egyes orszagndl, miutdn Ovatosan megvizsgaltuk a munkanélkiiliségi idésor
mért volatilitasat, harom variancia-beallitast alkalmazunk, amelyek valdsziniileg egy
elfogadhatoan nagy intervallumot fednek le, eés amelyek bemutatjak, hogyan valtozik a
becsilt NAIRU a beallitasok hatasara. Mivel az allapot varianciat nem becsuljuk, az
eredmeényeinket ennek megfeleléen 6vatosan kell majd kezelni. Az is megjegyzendo,

hogy a,? elozetes beallitasatol nem feltétleniil lesz a becsiilt NAIRU sorozat variancia

2
pontosan o;Z.

111.3 Adatok

Kiilonb6z6 orszagok becslési eredményeinek Osszehasonlitasakor 1ényeges, hogy az
egyes orszagok adatai is minél inkabb 0Osszhangban legyenek egymassal, igy e
tanulmanyban egy adott valtoz6 minden orszagra vonatkozé idésora azonos forrasbol
szarmazik. Az egyes orszagok mintait a lehetd leghosszabbra igyekeztiink nyujtani, de a
posztkommunista orszagoknal ez mindig problémat jelent: a kilencvenes évek elejénél —
néha inkabb kozepénél — nem igazan sikerult régebbre menni. A kordbbi adatok
elhagyasa konceptualis szempontb6l nem annyira problémas, hiszen — mint korabban
érveltink — a kés6bbi adatokban inkabb varjuk a Phillips-gorbe kapcsolat
megnyilvanulasat. Cserébe viszont a mintahossz lecsokken, ami megnoveli a

mintavételi hibat, és elronthatja a kapcsolatok szignifikancijat.
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111.1. 4bra— A munkanélkuliségi rata, valamint az inflacios (teljes / mag / vart) idésorok attekintése

Hasznélt adataink nagy része ismert forrdsbdl szarmazik. A negyedéves fogyasztoi
arindex valamint harmonizalt munkanélkiiliségi rata idésorok az OECD statisztikai
adatbazisabol jonnek, és a 111.1. abran lathatdak mind a négy orszagra. A gyakorlatban
azt talaltuk, hogy a teljes inflacio helyett maginflaciot (élelmiszer- és energiadrakat nem
tartalmazo érték) hasznélva jobb eredményeket kapunk. Ez elméletileg is helytallo lehet,
hiszen az energiaszektor Kzép-Europaban erdsen szabalyozott, az élelmiszerarak pedig
jellemzden volatilisek és kevéssé kapcsolodnak a munkanélkiiliséghez. Az importarak
deflatorként jonnek az Eurostat nemzeti szdmlakat tartalmazo adatbazisabol. Az olajar
az IFS adatbazishdl szarmazik és a Brent olajarat jelenti nemzeti valutiba atszdmolva.
Az inflaciés varakozasok adatsorai az Eurdpai Bizottsdg kvalitativ kozvélemény-
kutatasi eredményeibdl szarmaznak, amelyeket Gabriel [2010] forditott 4t szdmokba
Berk [1999] mddszere alapjan.'® Az &sszes felsorolt idésor valamikor 1989Q1 és
1997Q1 kozott kezdddik, mig a végpont mindegyiknél 2012Q4. Az effektiv minta

9 A Gabriel [2010] tanulményban fellelheté adathalmaz 2009Q1-ig tart, az Gjabb adatokat Bauer Péter

szolgaltatta a szerz6 személyes kérésére.
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kezdépontjai — az inflacios varakozasokat nem beleértve — Csehorszagnal 1997Q2
(6sszesen 63 megfigyelést adva), Magyarorszagnal és Lengyelorszagnal 1996Q2 (67
megfigyelés), és Szlovékianal 1998Q2 (59 megfigyelés). Az inflacios varakozasok
id6sorai sajnos relative rovidek, a magyar idésor idében, 1993Q3-ban kezdddik, de a
masik harom orszag iddsora csak 1999Q2 ¢és 2001Q2 kozott indul, jelentdsen

leroviditve ezzel a mintat.

22
Czech Republic
———- Hungary
............. PO‘Ohd
-— -+ Slovakia
17 + -
= Lk oN2as [
o . \.§~\g-. . ’...0 .\.\
c \ “Z\ /. y TNNU994Q1 e
> . ’ B .___-/. ””””
o Ly 7 f> ....... P i
o e BT |
c \‘/ < TR 2047 Rt ~ e |
5 U - SIEET oo
- A : s !
- e =TT R ESEEFLE
_
1992Q1
2 ! | ! | ! | ! | ! | !
0 5 10 15 20 25 30
Inflation

111.2. dbra — Az inflaci6-munkanélkiiliség parok evoluciéja

Mind az éves inflacio, mind a munkanélkiliségi ratak szazalékpontokban adottak.

Mielé6tt ratérnénk a becslési eredményekre a kovetkezd fejezetben, elvégziink néhany
eldzetes adatvizsgélatot. A III.1. tablazat a négy munkanélkiiliségi iddsor szintjének és
valtozasanak mutatja a becsilt szérasat, egyutt az etalonként hasznalt USA értékekkel.
Jol latszik, hogy mig a cseh és magyar iddsoroknak csak kicsit nagyobb a szdorasa az

Egyesilt Allamokénal, addig a lengyel és szlovak szorasok lényegesen nagyobbak.
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Czech Republic Hungary Poland Slovakia United States

stdev(U) 2.06 2.06 3.88 2.94 157
stdev(AU) 0.55 0.36 0.60 0.60 0.35

111.1. tablazat — A munkanélkiliségi ratak szintjeinek és megvaltozasainak szdrasai orszagonként

A 111.2. &brén a jol ismert Phillips-grafikon talalhatd, a négy orszag idében egymas utan
kovetkez6 inflacio-munkanélkiliség pérjait vonalakkal kotottik ossze. Az elmélet
szerint a rovid tavu atvaltas miatt egy ilyen abran toébb negativ, mint pozitiv
meredekségii vonalat kell latnunk.?® Csehorszag, a csoport messze legfejlettebb orszaga,
tisztan mutatja ezt a jelenséget: a pontok durvan egy negativ meredekségli Phillips-
gorbe mentén helyezkednek el, bar a minta kordbbi része nem illeszkedik tal jol.
Magyarorszag hasonld mintazatot mutat. Lengyelorszag esetében a minta elején épp
ellentétes kapcsolat latszik, a minta kozepén van egy nagyjabdl elfogadhaté szakasz,
majd a minta végén fiiggdleges kapcsolatot latunk. Szlovakia grafikonja még ennél is
rosszabb illeszkedést mutat. Osszességében is mind a négy orszagnal lathatd, hogy a
minta korabbi részében, amikor is jelentds inflacios sokk volt jelen, az atvaltas
rosszabbul miikddik. Az dbra tanulmanyozasabol az is levonhatd kovetkeztetésnek
latszik, hogy a Phillips-gorbe hatas jobban miikodik egy alacsony inflacio — alacsony
munkanélkiliség jellemezte kdrnyezetben.

111.4 Becslési eredmeények

A becslési eredmények orszagonként csoportositva a I11.2.-111.5. tablazatokon, a
hozzéjuk tarsithatd becsilt NAIRU sorozatok pedig a 111.3.-111.6. dbrékon lathatok. Az
allapotegyenlet standard hibajanak kiilonb6z6 beallitasaival 3 becslés késziilt elészor az
inflacios varakozasok hasznalata nélkil, majd ugyanezen egyenleteket a varakozasok
hasznalataval is megbecsiiljiik; ez dsszesen 6 modellt jelent. Altalanos szabalyként a
becsilt NAIRU sorozatokat csak azon esetekben érdemes vizsgalnunk, ahol a
munkaneélkiliségi rés egydtthatoja szignifikansan negativ, kilénben a NAIRU
sorozatoknak nincs elégséges identifikacioja, tehat értelmetlenek. Csak a Kalman-

simitott becsléseket kdzoljik, amelyek a teljes minta informéacioja alapjan készultek.

20 A Phillips-gorbék abrai irant érdeklddd olvasoknak Smith [2006] irasét ajanljuk.
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Osszehasonlitasként megemlitjuk Driver és tarsai [2006] munkanélkiiliségi rés
egyitthatora vonatkozé eredményeit: az Egyesiilt Allamok esetén —0.40 Kkoril
ingadozott varakozéasok nélkil (mintahossztol és a beéllitott jel-zaj aranytol fiiggben), és
—-0.25 korul a varakozasokat felhasznalva. Az Egyesult Kiralysagban az egyitthatd
rendre —0.85 és —0.80 koruli ertékeket vett fel. Turner et al [2001] hasonld egyenletet
becsilt (néhany mas taggal, pl. a munkanélkiliség differenciajaval Kkiegészitve)
inflacios varakozasok nélkul 21 fejlett orszagra, az altala jelentett munkanélkiliségi rés
egyutthatok —0.13 és —2.66 kdzott voltak.

Csehorszag 1998 6ta alkalmaz inflacios célkdvetést és az 1997Q2 6ta rendelkezesre allo
mintankban legalabb kettd teljes munkanélkiliségi ciklus van. Mivel a
munkaneélkilisegi rata standard hibaja csak kevessé van az USA értekek felett, o,,-ra a
0.1, 0.2 és 0.4 értékeket hasznaljuk. Az inflacids varakozasokat kihagyd modellek
erdsen szignifikans, -0.30 korlli munkanélkiiliségi rés egyutthatot jeleznek, és a becsilt

NAIRU sorozat minden g,,-ra csokkend tendenciat mutat a minta elején 7-8%-rél 5.5-

6.5%-ra. A grafikonon az is jol latszik, hogy ha a NAIRU szoOrasat teljesen
lekorlatoznank nullara — ezaltal egy id6ben alland6 NAIRU-t generalva, az nagyjabdl
6.5-7%-on lenne. Mindez némileg megvaltozik, amikor bekapcsoljuk a varakozasi
egyiitthatot (ami erdsen szignifikans): a munkanélkiiliségi rés egyiitthatdja még mindig
szignifikans, de ezuttal alacsonyabb (abszolut értékben): —0.17 és —0.19 kozdtt. A
NAIRU sorozatok is mas kicsit mas képet mutatnak, nagyjabol 2006-2008 korili
csuccsal es az azota tarto csokkenéssel.

Guichard-Rusticelli [2011] eredmeénye Csehorszagra —0.15 értékli egyiitthatd, és
kezdetben emelkedd, majd csokkend NAIRU sorozat, amely a mi varakozasos esettinkre
rimel, annak ellenére, hogy 6k nem alkalmaznak eléretekintd tagokat. Osszességében,
még a varakozasos esetekkel egydtt is, Csehorszagban a minta egészére csokkend
tendencidju NAIRU sorozat adodik, amely robusztus a kiilonboz6 szorasbeallitasokra. A
munkanélkiliségi rés egyutthatdjara kapott eredmények pedig figyelemre méltéan kozel

allnak a fejlett orszagokehoz.
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Magyarorszag mar mas képet mutat. A munkanélkiliségi rata valamivel magasabb, és
az 1996Q2-t61 2012Q4-ig terjedé mintaid6szakban nem igazan mutat jol definialhato
ciklusokat: a 90-es években csokken, de aztan nagyjabdl 2002 6ta szinte folyamatosan
emelkedik. A némileg magasabb szords miatt itt a 0.3, 0.5 és 0.8 értékeket hasznaljuk
a,-ra. A becstlt munkanelkiliségi rés egyUtthato szignifikans, de értéke —0.10 és —0.15
kdzott van, ez nagyjabdl a Turner et al [2001] altal becsilt értékeknek az als6 hatara. A
becsult NAIRU sorozat az 6sszes szorasbeallitdsra ndvekedést mutat. A becslés 8%-ra
teszi a természetes rata mostani szintjét, ami, dsszehasonlitva a valés munkanélkiliségi
rataval, elfogadhatonak hangzik. Ha azonban bekapcsoljuk a modellben az inflacios
varakozast, bar az egylitthatdja erdsen szignifikdns, a munkanélkiiliségi rész elveszti
szignifikanciajat és értéke is a nullahoz kozelit (-0.06 és —0.08 kozott). Igy aztan ebben

az esetben a becsilt NAIRU sorozatoknak mar nincs a magyarazo ereje.

Eszerint tehat Magyarorszagon egyértelmiien novekedett a munkanélkiliség
természetes rataja a teljes mintaidészak alatt. Ez ellentétben van Guichard-Rusticelli
[2011] becslésével, amely csak a minta masodik részében jelez emelkedést, az elsdben
csokkenést. Figyeljiilk azonban meg, hogy az 6 becsléseik kivétel nélkiil minden egyes
orszagra a munkanélkiliségi rata trendjét kovetik — ennek egyszeri oka, hogy igy
vannak konstrudlva, ahogy mar korabban emlitettik. Amellett érvellink, hogy mivel a
mi esetlinkben a NAIRU alakulasat nagymértékben a beléle kiinduld inflacios /
dezinflacios nyomas identifikalja — és kevésbé a munkanélkuliség trendje, ezért a mi
modszeriink pontosabban ragadja meg a NAIRU idébeli iranyultsagat.”* Tanulmanyunk

szerint tehat Magyarorszagon a természetes rata novekedése figyelheté meg.

Lengyelorszag és Szlovakia munkanélkUliségi adatsorai nagyon volatilisek, igy o,,-ra az
1.20, 1.50 és 2.00 értekeknel allapodtunk meg. Lengyelorszagi mintank 1996Q2-t61
2012Q4-ig tart, ezen iddszak alatt egyetlen teljes munkanélkiiliségi ciklus volt.
Osszesen két modellnek van elég nagy munkanélkiiliségi rés egyitthatdja: nagyjabol

-0.15, de ezek sem szignifikansak. Itt a NAIRU sorozatok erés novekedést mutatnak

2! Hozza kell tenniink, hogy csak akkor pontosabb, amikor egyaltalan sikeriil szignifikans kapcsolatot
talalni, ami viszont a konstrukcié miatt nehezebb, mint Guichard—Rusticelli [2011] esetében. Mint az
0sszes TV-NAIRU folyamatot becslé szerzd, nekiink is hozza kell tenniink, hogy maga a NAIRU

pontbecslés inkabb csak indikativ, a tendencia kdvetkeztetése azonban robusztusabb.
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2005-ig, onnantdl kezdve pedig erds csokkenést. Ezek az eredmények egyebkeént
egészen kozel allnak az OECD-becsléshez, Guichard—Rusticelli [2011] eredménye
-0.12 (szignifiké&ns), és a mienkhez nagyon hasonl6 NAIRU folyamat. A varakozasok
ismet erésen szignifikansnak bizonyulnak az inflacié egyenletében, de teljesen elveszik

a munkanelkuliségi rés tag szignifikanciajat.

Szlovékia produkalja a legkevésbé hasznalhatdo eredményeket a becslésiinkben: a
munkanélkiliségi rés egyltthaté egyetlen modellinkben sem lett -0.05-nél tavolabb
nullatol és erdsen inszignifikans mind a hat esetben. A munkanélkiiliség egyébként igen
magas az orszagban a teljes — csak 1998Q2-ben kezd6d6 — mintaidészak alatt, a
legalacsonyabb érték is majd 10% volt 2008-ban, a valsag kitorése elott. Az OECD-
becslés itt sem nagy, értéke -0.12, a becsiilt NAIRU folyamat pedig a vizszintes és a
munkanélkiliség trendjének egy atlaga.

Kodz0s tehat az eredményekben, hogy az inflacios egyenletben az inflacio késleltetettjei
szignifikansak, és akkor is szignifikdnsak maradnak, ha a varakozédsokra is
kontrollalunk. Ez sokszor megfigyelt jelenség, és bizonyos ertelemben ellentmond az
tiszta Uj-keynesi Phillips-gorbe koncepcionak, hiszen ezéltal az inflaciénak van multbol
eredd momentuma, perzisztenciaja, és nem Kkizarolag a varakozasokon mulik. A mésik
oldalon viszont, a varakozasok is kivétel nélkil szignifikdnsak, mikézben kontrollalunk
az inflacio keésleltetettjeire, tehat aldtdmasztast nyer az is, hogy biztosan szerepet
jatszanak az inflacio alakuldséban. Ezzel megérkeztink a hibrid, azaz el6re- és
visszatekint6 Phillips-gorbe modellhez, amelyet példaul részben multbeli megfigyelések

alapjan arazo cégek elméletevel lehet magyarazni (Gali-Gertler [1999]).

A becsléseinkben a munkanélkili rés egyutthatdja egységes, bar nem mindenhol
szignifikans. Csehorszag és Magyarorszag esetén sikerilt szignifikans és relative nagy
értékeket taldlnunk, amelyek beleesnek a korabbi hasonl6 becslések tartoményaiba: a
munkanelkiliségi rata egy szazalékpontos eltérése a természetes ratatol ceteris paribus
évi 0.30%-pont korali lassuldst vagy gyorsulast generdl az éves inflacidban
Csehorszagon, és 0.13%-pontosat Magyarorszagon. A csehorszagi NAIRU nagyjabol
2002 ota folyamatos csokkenésben van, és ezt a folyamatot a 2008-as valsag sem
allitotta meg jelent6sen — ez egy vart eredmeny, hiszen a kdzvetlen rendszervaltas utani

korszakban magas termeszetes ratat varunk, amelynek a piacgazdasagi struktira

86



beallasaval parhuzamosan kell lecsdkkennie (persze az is tény, hogy ehhez az érvhez a
2002-es mintakezdet relative kés6én van). Magyarorszagon ezzel szemben 1996 Ota —
tehat a rendszervaltast kovetd csupan hetedik évtél kezdve — ndvekedést latunk a
természetes rata id6soraban: ez wutalhat az orszagban végbemend strukturalis
valtozasokra, amelyek Csehorszaggal ellentétben kedvezétlen irdnyba haladnak. Bar ez
messzemend kovetkeztetés, a Goldilocks-id6szak magyardzatandl az USA-ban is
felmerultek strukturalis indoklasok, példaul az IT szektor széles térnyerése és ezzel a

termelékenység altalanos névekedése (Oliner és Sichel [2000]).

Végul, a becslés talan legtalanyosabb tapasztalata, hogy az inflacios varakozasokra valo
kontrollalassal a munkanélkiliségi rés egydtthatdi kivétel nelkil lecsokkennek és
elvesztik szignifikanciagjukat. Ezt a jelenséget nehéz bdvebb szakirodalommal
dsszehasonlitani, mivel jelen tanulmanyon kivil egyedul Driver, Greenslade és Pierse
[2006] kisérletezik ezzel. Az 6, az Egyesiilt Allamok és az Egyesiilt Kiralysag hosszu
idésorain  elvégzett vizsgalatukban a varakozdsok ugyancsak gyengitik a
munkanélkiliségi rés egyditthatdjat, de nem ilyen mértékben és nem a szignifikancia
elvesztésével. Mindez jelentheti azt is, hogy szimplan tul révid a mintank a becsléshez,
de okozhatja valamilyen lényeges kulonbseég is a két angolszasz orszag és a visegradi
orszagok kozott. Lehetséges, hogy ezekben az orszagokban a vizsgalatok (Guichard—
Rusticelli [2011]) hibat kovetnek el a varakozasokra valo kontrollalas kihagyasaval, és
munkanélkiliség természetes ratatol vett eltérése egydltalan nem rejt magaban
inflatorikus nyomast, mert peéldaul a munkapiac szabalyozottabb, vagy a

munkavallaléknak nincs meg a béremeléshez szlikséges alkupozicidja.

111.5 Osszefoglalas

Ez a tanulmany - elséként a szakirodalomban — Phillips-gorbe 6sszefliggéseket és
idében valtozé munkanélkiiliségi természetes rata sorozatokat becsiilt négy kozép-
eurdpai orszagra Gordon [1997, 1998] modelljével, amely a latens NAIRU folyamatot
szabadon hagyja bolyongani, az inflaciés egyenleten kivil nem ir ra eld
palyamegkotést. A f6 becslési eredményeink a kovetkezok. (i) Mind a négy orszagra
megfeleld inflacids dinamikai egyenleteket tudtunk becsiilni, amelyekben az inflacios

varakozdsok egyutthatoja is erdsen szignifikans volt. (ii) A munkanélkiliségi rés
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egyutthatdjat tekintve Csehorszagnal nagy, a masik harom orszagnal kisebb értéket
kaptunk, amely teljesen kompatibilis a szakirodalommal, bar Lengyelorszag és
Szlovékia esetén nem szignifikéns. (iii) A csehorszagi NAIRU folyamat a teljes mintan
at csokken, a magyarorszagi pedig emelkedik, és ez az eredmény robusztus a NAIRU
innovaciok szorasanak beallitasara. Mindezek mellett azt talaltuk, hogy (iv) az 0sszes
mintank esetén az (erésen szignifikans) inflacios varakozasos tag szerepeltetése gyengiti
a munkanélkiliségi rés egydtthatojat. E jelenség pontos okanak felderitését késdbbi

kutatasra hagyjuk.
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Tablazatok és abrak

—u
— — U (0.10)
---- U (0.20)

¢ 1996 19‘98 20‘00 20‘02 20‘04 20‘06 20‘08 20‘10 20‘12 2014 ¢ 1996 19‘98 20‘00 20‘02 20‘04 20‘06 20‘08 20‘10 20‘12 2014
Czech Sample: 1997Q2 - 2012Q4 (63 obs) Sample: 2000Q1-2012Q4 (52 obs)
Republic Models without expectations included Models with expectations included
SIGETA 0.10 0.20 0.40 0.10 0.20 0.40
uU-u* -0.30 (-2.22)  -0.35 (-2.56)  -0.30 (-2.12) 0.00 (-0.27)  -0.19 (-1.97) -0.17 (-2.07)
PIE 0.25 (3.68) 0.30 (4.30) 0.32 (4.36)
P11 1.10 (9.55) 1.08 (9.49) 1.07 (9.08) 1.11 (8.90) 1.03 (8.33) 1.00 (8.03)
PI2 0.03 (0.20) 0.05 (0.29) 0.06 (0.34) -0.25 (-1.50) -0.23 (-1.46) -0.22 (-1.43)
PI3 -0.16 (-0.96) -0.15 (-0.96)  -0.15 (-0.92) 0.15 (0.92) 0.15 (0.97) 0.16 (1.04)
P14 -0.21 (-1.31) -0.20 (-1.23) -0.19 (-1.20) -0.65 (-3.94) -0.65 (-4.18)  -0.65 (-4.29)
PI5 0.24 (2.00) 0.23 (1.94) 0.21 (1.81) 0.40 (4.03) 0.40 (4.31) 0.40 (4.30)
RPIM1 0.09 (3.11) 0.10 (3.40) 0.10 (3.41) 0.02 (0.98) 0.04 (1.53) 0.03 (1.43)
RPOIL1 0.00 (-0.27) 0.00 (-0.30) 0.00 (-0.28) 0.00 (-1.48) 0.00 (-1.09) 0.00 (-1.08)
SIGEPS 0.85 (10.73) 0.83 (10.58) 0.82 (9.95) 0.57 (10.19) 0.53 (9.53) 0.52 (9.12)
LL -82.47 -82.03 -82.44 -44.98 -44.46 -44.33

111.3a-b. dbra, 111.2. tablazat — Csehorszag

Munkanélkiliségi ratak és Kalman-simitott NAIRU becslések, a modellek eredményei

Balra (&bra és 3 modell) — inflacios varakozasok nélkil, / Jobbra (abra és 3 modell) — inflacios

U-U* = a munkanélkiliségi rés egytthatdja

sy

PIE = egy év mulva vart inflacié egyitthatoja

P11 to PI5 = az inflaci6 késleltetettjei

RPIMI1 = real importar inflacio elsé késleltetettje

RPOIL1 = real olajar inflacio els6 késleltetettje

LL = a modell log-likelihood értéke

e
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véarakozasokkal.

t-statisztikak zarojelben, a roviditések a kdvetkezok:



—U
— — U* (0.30)
---- U* (0.50)
U* (0.80)

L
1996 1998

L L
2000 2002

L L
2004 2006

L L
2008 2010

L
2012

2014

L
1996 1998

L L
2000 2002

L L L
2004 2006 2008

L L
2010 2012 2014

Hungary Sample: 1996Q2 - 2012Q4 (67 obs) Sample: 1996Q2-2012Q4 (67 obs)
Models without expectations included Models with expectations included

SIGETA 0.30 0.50 0.80 0.30 0.50 0.80

U-U* -0.15 (-2.31)  -0.13 (-2.53)  -0.10 (-2.47)  -0.08 (-1.99)  -0.07 (-1.99)  -0.06 (-2.07)
PIE 0.16 (4.11) 0.15 (3.85) 0.15 (3.64)
PI1 1.28 (1251)  1.26 (12.56)  1.26 (12.51)  1.06 (9.77) 106 (9.75)  1.07 (9.70)
P12 -0.16 (-0.94) -0.15 (-0.91) -0.15 (-0.91) -0.07 (-0.47)  -0.07 (-0.48)  -0.08 (-0.48)
PI3 -0.05 (-0.31) -0.06 (-0.36) -0.06 (-0.39) -0.09 (-0.57) -0.09 (-0.58)  -0.09 (-0.58)
P14 -0.35 (-2.24)  -0.33 (-2.16) -0.33 (-2.13)  -0.37 (-2.60)  -0.37 (-2.58)  -0.37 (-2.56)
PI5 0.28 (3.68) 0.28 (3.74) 0.28 (3.76) 0.32 (4.48) 0.32 (4.47) 0.32 (4.44)
RPIM1 0.08 (4.78) 0.08 (4.42) 0.08 (4.25) 0.03 (1.70) 0.03 (1.70) 0.03 (1.71)
RPOIL1 0.00 (-2.07) 0.00 (-2.10) 0.00 (-2.07) -0.01 (-3.16) -0.01 (-3.11) -0.01 (-3.07)
SIGEPS 0.70 (10.85) 0.69 (11.00) 0.69 (10.93) 0.65 (11.38) 0.65 (11.29) 0.65 (11.18)
LL -75.36 -74.61 -74.53 -68.19 -68.51 -68.93

I11.4a-b. dbra, 111.3. tablazat — Magyarorszag

Munkanélkuliségi ratak és Kalman-simitott NAIRU becslések, a modellek eredményei

Balra (&bra és 3 modell) — inflacios varakozasok nélkil, / Jobbra (4bra és 3 modell) — inflacids

U-U* = a munkanélkiliségi rés egyiitthat6ja

s

PIE = egy év mulva vart inflacid egyitthatoja

P11 to PI5 = az inflacid késleltetettjei

RPIMI1 = redl importar inflaci6 elsé késleltetettje

RPOIL1 = redl olajar inflaci6 elsd késleltetettje

varakozasokkal.

t-statisztikak zarojelben, a roviditések a kdvetkezok:

SIGEPS = a megfigyelési egyenlet innovacidjanak kibecsult standard hibaja

LL =a modell log-likelihood értéke
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— U
— — U* (1.20)
--= U* (1.50)

_ R
1996 1998

L L L
2000 2002 2004

L L L
2006 2008 2010

L
2012 2014

— L L L
1996 1998 2000 2002

L L L
2004 2006 2008

L L
2010 2012 2014

Poland Sample: 1996Q2 - 2012Q4 (67 obs) Sample: 2001Q2-2012Q4 (47 obs)
Models without expectations included Models with expectations included

SIGETA 1.20 1.50 2.00 1.20 1.50 2.00

U-u* -0.01 (-1.03) -0.16 (-1.37)  -0.13 (-1.60)  -0.02 (-1.20)  -0.02 (-1.08)  -0.02 (-0.97)
PIE 0.15 (3.59) 0.15 (3.57) 0.15 (3.51)
P11 1.38 (10.88) 0.96 (3.27) 0.96 (3.82) 1.05 (8.30) 1.05 (8.18) 1.04 (8.00)
P12 -0.23 (-1.16) -0.02 (-0.11) -0.01 (-0.07)  -0.09 (-0.49) -0.08 (-0.48)  -0.08 (-0.45)
PI3 -0.15 (-0.90)  -0.10 (-0.66)  -0.10 (-0.70)  -0.07 (-0.37)  -0.07 (-0.37)  -0.07 (-0.38)
P14 0.01 (0.08) -0.06 (-0.38) -0.07 (-0.43) -0.31 (-1.67) -0.30 (-1.62)  -0.29 (-1.55)
PI5 0.00 (-0.01) 022 (1.53) 022 (1.65) 025 (221) 0.25 (2.15)  0.24 (2.06)
RPIM1 0.02 (2.05) 0.03 (2.45) 0.03 (2.44) 0.01 (0.90) 0.01 (0.94) 0.01 (0.96)
RPOIL1 0.00 (0.06) 0.00 (0.86) 0.00 (0.78) 0.00 (-1.19) 0.00 (-1.12) 0.00 (-1.02)
SIGEPS 0.53 (11.29) 0.38 (2.93) 0.37 (3.10) 0.34 (9.25) -0.34 (-9.00) 0.34 (8.55)
LL -53.24 -53.98 -53.68 -17.92 -17.89 -17.88

I11.5a-b. &bra, 111.3. tablazat — Lengyelorszag

Munkanélkiliségi ratak és Kalman-simitott NAIRU becslések, a modellek eredményei

Balra (dbra és 3 modell) — inflacids varakozéasok nélkiil, / Jobbra (dbra és 3 modell) — inflacids

srer

varakozasokkal.

U-U* = a munkanélkiliségi rés egyutthatéja

PIE = egy év mulva vart inflaci6 egyitthat6ja

P11 to PI5 = az inflaci6 késleltetettjei

RPIMI1 = real importar inflacio els6 késleltetettje

RPOIL1 =real olajar inflacio elsd késleltetettje

SIGEPS = a megfigyelési egyenlet innovaciojanak kibecsiilt standard hibaja

LL =a modell log-likelihood értéke
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t-statisztikak zarojelben, a roviditések a kovetkezok:



—u
— — U* (1.20)
-—=- U (1.50)
U (2.00)

— L
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L L L
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L L L
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L
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2014

— L
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L
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L
2002

L L L
2004 2006 2008

L
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L
2012 2014

Slovakia Sample: 1998Q2 - 2012Q4 (59 obs) Sample: 1999Q2-2012Q4 (55 obs)
Models without expectations included Models with expectations included

SIGETA 1.20 1.50 2.00 1.20 1.50 2.00

U-U* -0.01 (-0.41) -0.01 (-0.39) -0.01 (-0.35) -0.04 (-1.11) -0.04 (-1.13) -0.03 (-1.24)
PIE 0.26 (4.51) 0.26 (4.52) 0.27 (4.59)
PI1 1.19 (10.07) 1.19 (10.08) 1.19 (10.02) 0.87 (6.99) 0.86 (6.89) 0.86 (6.88)
PI2 -0.15 (-0.85)  -0.15 (-0.83)  -0.15 (-0.75)  -0.06 (-0.38)  -0.06 (-0.35)  -0.05 (-0.32)
PI3 0.01 (0.08) 0.01 (0.07) 0.01 (0.05) 0.07 (0.44) 0.07 (0.43) 0.07 (0.42)
P14 -0.52 (-2.93) -0.52 (-2.86) -0.52 (-2.76) -0.50 (-3.25)  -0.50 (-3.25)  -0.50 (-3.25)
P15 0.47 (4.02) 0.47 (4.00) 0.47 (3.99) 0.36 (3.59) 0.36 (3.56) 0.36 (3.54)
RPIM1 -0.03 (-0.83) -0.03 (-0.82) -0.03 (-0.80) -0.11 (-2.89)  -0.11 (-2.87) -0.11 (-2.84)
RPOIL1 0.00 (0.35) 0.00 (0.34) 0.00 (0.32) 0.00 (1.34) 0.00 (1.29) 0.00 (1.24)
SIGEPS 1.18 (10.82) 1.18 (10.82) 1.18 (10.83) 0.97 (10.01) 0.97 (9.93) 0.96 (9.94)
LL -93.40 -93.42 -93.44 -78.12 -78.00 -77.88

I11.6a-b. dbra, 111.5. tAblazat — Szlovakia

Munkanélkuliségi ratak és Kalman-simitott NAIRU becslések, a modellek eredményei

Balra (abra és 3 modell) — inflaci6s varakozésok nélkiil, / Jobbra (&bra és 3 modell) — inflacids

srcr

vérakozasokkal.

U-U* = a munkanélkiliségi rés egyutthatéja

PIE = egy év mulva vart inflacio egyutthatéja

P11 to PI5 = az inflaci6 késleltetettjei

RPIM1 = real importar inflacio els6 késleltetettje

RPOIL1 = real olajar inflacio els6 késleltetettje

t-statisztikak zarojelben, a roviditések a kovetkezok:

SIGEPS = a megfigyelési egyenlet innovaciojanak kibecsiilt standard hibaja

LL =a modell log-likelihood értéke
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IV. FEJEZET
Méri-e a tékepiacok nyitottsagat

a beruhazas és megtakaritas idében valtozo kapcsolata???

A szakirodalomban jél ismert Feldstein-Horioka [1980] tanulmany az egyes orszdgok beruhazasanak és
megtakaritasanak kapcsolatdval azonositotta a nemzetkozi tékepiaci nyitottsdgot €s keresztmetszeti
mintan mérte azt. E fejezetben ennek a kapcsolatnak becsiiljiik ki kiilonb6z6é idében valtozé mértékeit a
Kalman-sziird segitségével egy 126 orszagbol allé 51 éves panel adatbazison. Elszor megvizsgaljuk,
hogy a beruhazési és megtakaritasi ratadk kointegréltak-e, majd ennck megfeleléen épitiink egy 1j
modellvaltozatot a hamis regresszid elkeriilésére. Ezutan a modellek eredményeként ad6dd megtakaritas-
visszatartasi egyutthatd sorozatok alakulasat figyeljuk vilag- és kontinens-szinten, végil két masik
pénziigyi nyitottsagi mutatdbhoz mérjiik azokat. Eredményeink aladtimasztjak a t6kemobilitas erételjes
novekedését az elmult 50 évben, és megerdsitést nyer a kiilsé nyitottsagi mértékekkel valo egyiittmozgas

is.
1V.1 Bevezetés

A kodzgazdasagi elmélet szerint az egyes orszagok kozotti tokéletes tbkemobilitas esetén
a toke szabadon vandorol a legmagasabb hozammal kecsegtetd orszagba, igy adott
orszag beruhazésa és megtakaritasa egymassal korrelalatlan kell legyen. Ezt vizsgéalta
empirikusan Feldstein és Horioka [1980] azOta nevezetesseé valt tanulmanyaban: a
szerzéparos 16 OECD orszag adataira irt fel egyszerii Okonometriai egyenletet,
amelyben a GDP-hez viszonyitott hazai beruhazési ratat magyarazta a hazai

megtakaritasi rataval, egy konstans szerepeltetésével. A regresszidban keresztmetszeti

22 A fejezet a Varga [2014] tanulméany szerkesztett véltozata, a Plajner Adam tarsszerzésével irt
munkaanyag folyoméanyaként sziiletett. A szerzé koszonettel tartozik Plajner Adamnak az adatok
elokészitéséért és a vonatkozd szakirodalom feldolgozasaért; Darvas Zsoltnak, Lieli Robertnek, egy meg
nem nevezett lektornak, a VIII. BCE KDI Konferencia résztvevdinek, valamint az EcoMod2012

konferencia résztvevdinek hasznos tanacsaikeért.
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adatok szerepeltek, amelyeket az egyes orszagok beruhazasi eés megtakaritasi
id6ésorainak kiatlagolasdval nyertek az 1960-1974 iddszakban, illetve a vizsgalatot
Otéves atlagokkal is megismételték. A két valtozé kapcsolatat leir6 ,,8” egydltthaté —
amelyet megtakaritas-visszatartasi egyutthatonak (savings-retention coefficient)
kereszteltek el, minden becslésnél 0.9 koruli értéket vett fel, ami egyhez vald kozelsége
miatt elméletiik szerint a nemzetk6zi tOkemobilitas hianyat jelezte, még abban az
esetben is, ha mas, pénziligyi nyitottsagi kontrollokat alkalmaztak az egyenletben. Ebben
az elemzési keretben ugyanis a nullanak tekintheté — azaz az inszignifikdns — 8 mutatja
a tokéletes tokemobilitas megvaldsulasat, mig a szerzok szerint a minél inkabb egy felé
kozeledd egyiitthatd a mobilitas fokozatosan ndvekvd hidnyat jelenti, igy valik a

megtakaritas-visszatartasi egyutthaté a mobilitas mértékévé.

Az elébbi érvelés makrookondmiai szempontbol azonban elég leegyszertisitd, hiszen a
tokeimport és -export egyenlege szempontjabdl nettd szemléletii, azaz abszolut
nagysagukat nem veszi figyelembe. Ha tehat mindkett6 értéke jelentds, de megegyezik
egy adott orszagban bizonyos évben, akkor a beruhazasi és a megtakaritasi rata
egyezOsége vajon mennyire tamasztja ald az orszdg tdékemobilitdsdnak hianyat?
Feldstein és Horioka nem hasznalt fel bruttdé szemléleti valtozokat, vélhetGen, mert a
tékeimport és -export elkulonitett szerepeltetése a hianyzé adatok folytan nehéz lett

volna.

Az eredeti Feldstein—Horioka [1980] tanulmény nagy visszhangot valtott ki, olyannyira,
hogy Obstfeld és Rogoff [2000] besorolta a nemzetkdzi gazdasagtan hat legnagyobb
rejtélye kozé. Kezdetben sokan kiillonb6z6 orszag-csoportokra és iddszakokra
alkalmaztak az eredeti keresztmetszeti OLS modszertant — ilyenek Turner [1986],
Feldstein—Bachetta [1989], Bayoumi [1990] és Sinn [1992] munkai — 6k tobbé-keveshé
megerésitették az eredeti cikk altal tapasztaltakat. TObben vizsgaltdk a rejtvényt a
legkevéshé fejlett orszagok (Least Developed Countries, LDC) tekintetében — pl.
Frankel és tarsai [1987], Coakley és tarsai [1999], Kasuga [2004], itt az a kissé
meglepd konszenzus alakult ki, hogy ezekben az orszdgokban atlagosan nagyobb a
tokemobilitas, ez a kiilfoldi segélyeknek, a nem kereskedett szektor meretének és a kis
orszagokra jellemzd nyitottsdgnak koszonhetd. A rejtvény megoldasara épitett
makrotkonomiai modellek a fizetési mérleg fenntarthatdsadggal (Roubini [1988]), a

megtakaritasok szétbontasaval (Baxter—Crucini [1993]), a humantékével (Barro,
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Mankiw és Sala-i-Martin [1995]), illetve a tranzakcios koltsegekkel (Obstfeld—Rogoff
[2000]) foglalkoztak. A valoban nehezen atlathaté mennyiségii tanulmanyrol Apergis és
Tsoumas [2009] dolgozata ad egy — a miénknél kicsit kevésbé tomor — dsszefoglalast.

Az empirikus megkozelitésti kutatasok modszertanat tekintve is nagy eltéréseket latunk.
Az adatok jellemzben panel-formaban adottak, hiszen orszag- és idédimenziojuk is van,
ezzel teret engedve a keresztmetszeti, idésoros és panel modszereknek is. Az id6
mulédséval egyre hosszabb iddsorok allnak rendelkezésre, amelyek segitségével ut nyilik
a jelenség orszagonkénti iddsoros vizsgalatara. A kutatok felismerték, hogy az eredeti
Feldstein—-Horioka egyenletet id@sorokra alkalmazva hamis regressziot kaphatunk,
mivel a beruhazasi és megtakaritasi ratak jellemzden egységgyok-folyamatok. Ezt a
probléméat mindenképpen kezelni kell, akar késleltetettek regresszioba illesztésével vagy
differencidkra attéréssel, de elsddlegesen kointegracio keresésével a két idosor kozott —

igy tette pl. Jansen [1996], Taylor [1996] vagy De Vita [2002].

Mindezeket szem el6tt tartva, de a megtakaritas-beruhazas kapcsolat id6beli valtozasat
is megengedve (azaz idOben valtozd paraméteri modellt hasznalva), a 2000-es évek
folyamén tébb tanulmany sziletett egy-egy orszagot vagy legfeljebb orszag-csoportot
vizsgalva, ezeket a jobb attekinthetdség kedvéért a IV.1. tablazatban mutatjuk be. A
szerzOk kivétel nélkiil a megtakaritas-visszatartasi egyiitthatd idébeli alakuldsabol az
adott orszag tékemobilitasanak id6beli tendencidira kdvetkeztetnek. A vizsgalatokban
alapvetden kétféle modszert lathatunk: egyrészt a csak diszkrét valtozasokat megengedd
Markov-rezsimvaltd modelleket (Markov Switching Model, MSW), masrészt folya-
matos valtozast lehetévé tevé modelleket, mint amilyen az allapottér-keretben felirt és
Kalman-sziirével (esetleg rekurziv vagy mozgodablakos OLS segitségével) becsiilt

modell.

A legintuitivabb, folytonos valtozast lehetévé tévé modell ugy keletkezik, hogy az
eredeti Feldstein—Horioka egyenlet paramétereit (a konstanst és a 8 egyiitthatot) idében
valtozova tessziik, tulajdonképpen egy idoben valtozd kointegracids egyenletet alakitva
ki. Ezt a modellt az angol neve utan (Time Varying Cointegrating Equation) TVCE-nek
roviditjik és a kés6bbiekben persze részletesen bemutatjuk. A TVCE modellnek két
fontos hianyossaga van, amelyek mindketten abbdl fakadnak, hogy integralt valtozdk

egylittmozgasat nézziik idében valtozo6 keretben — ezekre mutatunk ra a kdvetkezdkben.
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Eldszor, mivel integralt valtozok kapcsolatat becsli, a modell erdsen kitett a hamis
regresszid veszélyének. A hivatkozott szerzok ezt tobbszor is ugy oldjak fel, hogy
konstans paraméterti kointegracios teszteket alkalmaznak. Ez elméletileg semmiképpen
sem adekvat — hiszen utana nem konstans paraméteri modellt illesztenek, viszont képet
adhat arrél, hogy a hamis regresszié veszélye mennyire van jelen. Az idaig vizsgalt
orszagok alacsony szdmossaga jelentheti azt is, hogy a vilag orszagainak csak egy Kis
részére lehet elutasitani a kointegréacié hidnyanak nullhipotézisét: Arisoy és Ucak [2010]
tanulményanak a G7 orszagokbol minddssze egyetlenre sikerdil.

Vizsgalt

Szerzo[k) Vizsgalt orszag[ok) L Mobdszer Eredmények a tokemobilitasra vonatkozéan
idészak

Aka [2007] Elefantcsontpart, Ghana ~ 1960-1998 MSW Ghanaban magasabb, tendencia nincs

Ho [2000] Tajvan 1979-1995 MSW 1981 kornyékén valtott a magas rezsimbe

részben az EMU 1994-es alakitasa Ota nétt,

Telatar - Telatar - Bolatoglu [2007] 10 fejlett eurdépai orszdg 1970-2002 MSW ) . L .
részben nincs vilagos tendencia

MSW é

Papapetrou [2006] Gorogorszag 1980-2003 T\fEC'I? s folyamatos novekedés
Arisoy - Ucak [2010] G7 orszagok 1960-2007 TVCE nem nétt szignifikansan

) . . ., nem allando, 1. vh. el6tt nagyobb volt, 2. vh. 6ta
Evans -Kim - Oh [2008] 8 fejlett orszag (kb. G7)  1850-1992 TVCE jellegli p v 9yobb v v

nem nd folyamatosan

Gomes - Ferreira - Filho [2008] Argentina, Brazilia, Chile  1950-2000 TVCE valtozott de nincs trend, helytelen az FH mérték
Hatemi-J - Hacker [2007] Svédorszag 1993-2004 TVCE 1993-1995-ig nétt, majd magas szinten konstans

Dél-Korea, Hong Kong,

Sun [2004] Tajvan, Szingapar

1980-1997 TVCE jellegli folyamatos nivekedés

IV.1. tAblazat - Osszefoglal6 a beruhazas-megtakaritas kapcsolatot idében valtozé paraméterii
modellekkel vizsgal6 tanulmanyokrol

A mddszerek roviditésének leirasa a szvegben talalhato.

Masodszor, az id6ben valtozd kointegracionak mar a koncepcidja is meglehetdsen
ellentmondésos. Vegyunk ugyanis egy klasszikus kointegracios egyenletet, ahol a bal
oldalon szerepel az egyik integralt valtozo, a jobb oldalon pedig egy idében valtozo
konstans és egyetlen masik integralt valtozo, amelynek szintén idében valtozd az
egyutthatéja. Tegyuk fel, hogy a modell nem kointegralt, igy az egyenlet hibatagjai is
integraltak. Ha most a hibatagokat felbontjuk egy véletlen bolyongas €és egy stacionarius
folyamat 0sszegeére (pl. a Beveridge—Nelson felbontéssal), akkor a véletlen bolyongés
részt az i1doben valtozd konstansba atcsoportositva maris érvényes kointegraciot
kapunk, mivel a hibatag igy stacionarius lett. Ez a példa érzékelteti, hogy elméletileg
korrekt idében valtozo kointegracios modellt nem lehet felirni ugy, hogy az egyiitthatok

is integraltak legyenek. Park és Hahn [1999] azéta részben elterjedt megoldésa erre az,
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hogy az id6ben valtoz6 egydtthatokat trend-fuggvényként azonositja, amelyeket
hatvany- vagy trigonometrikus fliggvények dsszegekeént identifikal, a Taylor és Fourier-
sorokhoz hasonléan. A Feldstein—-Horioka irodalmunk kozétt Evans—Kim—-Oh [2008]
alkalmazzak ezt a modszert, 6k arra jutnak, hogy az igy kapott eredmények nagyban

hasonlitanak a Kalman-sziirével kapottakhoz.

Papapetrou [2006] olyan modellt alkalmaz, ami konstrukciéjabdl adoddan védi ki a
hamis regresszi6 problematikat: az iddben valtozd paramétert nem a kointegracios
egyenletbe teszi be, hanem magukba a hibakorrekcids egyenletekbe. Tehat egy id6ben
konstans kointegracids feltevés mellett a hibakorrekcios egytitthatd valtozhat idében,
igy ha az szignifikans, az bizonyos értelemben alatdmasztja a kointegraciot (a szerzd
emellett formalis tesztekkel is ellendrzi a kapcsolat meglétét, és meg is talalja). E
modell hianyossaga cserébe az, hogy a becsiilt hibakorrekcids egyiitthatok idébeli
sorozatai — az ,,a” sorozatok — nem értelmezhetéek olyan konnyen, mint a fenti -k, Ezt

a modellt a TVECT (Time Varying Error Correction Term) névvel illetjik.*

A fent leirtak megvalaszolandd kérdések sokasagat vetik fel, amivel ra is térlink
tanulmanyunk motivacidjara. El6szor is, ha a vilag tetszéleges orszagat nézziik, mit
allithatunk a beruhazasi és megtakaritasi ratak id6sorainak Kkointegraciojarol?
Maésodszor, ha formalis tesztekkel nem tudjuk elkeriilni a hamis regresszio veszélyét,
tudunk-e olyan modelit felirni és hasznalhatéan megbecstlni, amely az ltalunk keresett
B egyltthatot identifikalja, de mégsem valhat hamissa? Harmadszor, van-e val6ban
novekvé tendencia a vilag (az Osszes orszag) Feldstein—Horioka értelemben vett
tOkemobilitasaban? Végiil pedig, megalapozott-e¢ az id6beli f sorozatok azonositasa a

nemzetkozi tokemobilitassal?

Tanulmanyunkban ezekre a kérdésekre keressiink a valaszt. Ennek megfeleléen a 2.
alfejezetben bemutatjuk becslés modszerét és annak részleteit, az alkalmazott
modelleket. Szerepelni fog a mar emlitett TVCE és TVECT valtozat, illetve el6bbibol

szarmaztatunk egy Ujabb modellt az integralt valtozok késleltetettjeinek bevonasaval.

% Megjegyezzik, hogy koradbban Darvas [2001] alkalmazott mar ilyen modellt (idében allando
paraméteri kointegracios kapcsolat iddben valtozd paraméterii hibakorrekcioval parositva) egy masik

problémara, az arfolyam-begyliriizés tanulmanyozasara.
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Elemzésinkben a Kalman-sziir6t alkalmazzuk, és kihagyjuk a Markov-rezsimvaltd
modellt, ugyanis az olyan esetekben hatékony, amikor egymastol élesen elkiiloniild
rezsimeket kell megkulonboztetni, és a folyamat az id6 elérehaladtaval oda-vissza valt a
rezsimek kozott, mint példaul a gazdasagi fellendiilés és recesszid. Mivel itt egyszerre
szamos orszagra készitink becslést és ezek a becslések ©sszessegében érdekesek
szamunkra, sokkal hatékonyabb folytonos valtozast lehet6vé modellt alkalmazni. A 3.
alfejezetben megvizsgaljuk a panel adatbazist, az adatsorokon kointegracios teszteket
végziink. Mind az Engle-Granger, mind a Johansen tipusu teszteket szamba vesszik,
valamint mindkettének a panel adatokra vonatkozd valtozatait is, amelyek egyetlen
statisztikai tesztbe siiritik az 0Osszes egyedi kointegraci6 kérdését. A konstans
paraméteri kointegracio teszteléséhez pedig Hansen [1992] ide vonatkozd tesztjeit
hasznaljuk. Ezutan a 4. alfejezetben a becsilt egyiltthato-sorozatok alapjan
megvizsgaljuk, van-e és milyen tendencia a Feldstein-Horioka értelemben vett
tokemobilitasban. Az 5. alfejezetben panel regressziok segitségével arra keressiik a
valaszt, hogy az altalunk kibecsiilt tékemobilitasi mutatok mennyire érvényesek, azaz
egylttmozognak-e mas tokepiaci nyitottsagi mértékekkel. Ehhez két, orszdgonként
elérhetd és széles korben ismert mértéket vesziink: egyrészt a Chinn-Ito [2008] féle
,KAOPEN” indexet, ami egy jogi értelemben vett nyitottsagot méré (tehat de jure)
mutatdé; masrészt a Lane-Milesi-Ferreti [2007] altal 0Osszeéllitott ,,IFIGDP”
gyakorlatban tapasztalt nyitottsagot méré (tehat de facto) mutatét. A 6. alfejezetben
végul ésszefoglaljuk a talaltakat.

V.2 1dében valtoz6 paraméteri modellkeretek

Ebben a részben bemutatjuk az altalunk alkalmazott modelleket. Mindharom esetben
allapottér modellt épitiink, amelyben a feltevésiink f0 egyenlete jelenti majd a
megfigyelési egyenletet, mig a latens idoben valtozo paraméterek véletlen bolyongast

kdvetnek — ezekbdl allnak 0ssze az allapotegyenletek.

Az 1id6ben valtozo kointegralo vektorral ellatott TVCE modell szerint a S,
megtakaritas-visszatartasi egyttthato és a f, . konstans egymastol fliggetlenul kvetnek

véletlen bolyongast, mikdzben a kointegrécids egyenletet tudjuk megfigyelni.
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Bo,: = Bot-1 + Wor
Bit = P1i-1+ w1

it = Bot + PreSe + & (IV.2)

(IV.1)

Jeloléseinkben itt nem tuntetjuk fel az orszdg indexét, hiszen egyszerre egyetlen
orszaggal foglalkozunk, ennek megfeleléen i, jelenti az adott orszag beruhazasi ratajat
és s, a megtakaritasi ratat. Az allapotegyenletek w;, i = 0,1 rezidualisai korrelalatlanok
egymassal, és persze a megfigyelési egyenlet ¢, hibatagjaival is az allapottér modell

definicidja szerint.

Ebben a modellben a szamunkra érdekes valtozd természetesen a f; , megtakaritas-
visszatartasi egyiitthatd becsiilt sorozata és annak standard hibaja lesz. Erdemes itt
roviden kitérni a mutatd pontos értelmezésére és ezzel egyltt az egész Feldstein—
Horioka koncepcid egy érdekes vonasara. A megtakaritas-visszatartasi egyutthatd egy
hanyadot jelol: az adott orszdgban keletkez6 megtakaritdsoknak atlagosan (varhatoan)
ekkora része jelenik meg az orszagban beruhédzasként, persze amennyiben S, nem
szignifikans. Ha az egyiitthatdo nagyobb egynél, az orszag nettd tékeimportdr, ha pedig
kisebb, akkor tokeexportér. Az egylitthatd egységnyi értéke azonban valdjaban nem
elég annak kijelentéséhez, hogy nincsen tokemobilitas, hiszen még emellett is

lehetséges, hogy a beruhazas és megtakaritas csak kevéssé korrelalnak egymassal.

Mindez azon alapul, hogy egy egyvaltozds regresszibban a meredekség-egyiitthatd
értéke €s standard hibdja két kiillonbozo fogalom. A magyardzo és fiiggd valtozo kozti
korrelacié (ami egy kétvaltozés regressziéban éppen az R? mutaté gyodke, szorozva az
egylitthato eldjelével) az egylitthatd standard hibdjdhoz viszonyitott értékétdl fiigg, az
egyditthaté mellett igy sziikségiink van mondjuk a beruhazas és megtakaritas egymassal
beszélhetiink a tokemobilitas valamiféle tokéletes hianyarol. Ha a ketté mutatod
barmelyikét elkezdjiik csokkenteni, azzal mar noveljiik a tdkemobilitast. A skala masik
végpontjan konnyebb a dolgunk, hiszen az egydtthatd nulla volta ekvivalens a
korrel&cidé nulla voltaval — ekkor érkezik el a ,tokéletes” vagy ,.teljes” tOkemobilitas.
Tudjuk viszont, hogy a mddszereinkkel B, standard hibajat ki tudjuk becstlni, igy ezt a
jelenséget tanulmanyozni tudjuk. Osszefoglalva, a Feldstein-Horioka regresszidban az

az érdekes helyzet all elé, hogy a megtakaritas-visszatartasi egyutthatd standard hibaja
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nem csupan az egyutthaté becslésének pontossagat mutatja, hanem kozvetlenil hatassal

van a tékemobilitassal kapcsolatban levont kovetkeztetésre is.

A fenti problémat idésoros keretben tetézi a hamis regresszid problematika is, hiszen a
beruhdzas és megtakaritds iddsorai jellemzden integralt folyamatok (bar igazdn hossza
tavon nem lehetnek azok, hiszen mindkét oldalrdl korlatosak). A TVCE modellben
semmi sem biztositja a regresszio hamissaganak elkerléset, igy feltétlenll szlikséges
formalis teszttel alatdmasztani a kointegraciot, mieldtt a modellt hasznalnank. Ennek a
hianyossagnak a kiklszobolésére modositunk egyet a modellen, és a megfigyelési
egyenletbe betesszlik kontrollnak mind a beruhdzas, mind a megtakaritas késleltetettjét.

Ezt TVCEL modellnek kereszteljik el, a lag azaz késleltetés alkalmazésa miatt:

Bot = Bot-1+ Wo és B2t = Bor-1+ Wy
Bt = Bii-1+ w1t B3t = P31+ w3

it = Bot + BreSe + Bait—1 + B3tSe—1 + & (1v.4)

(IV.3)

A hibatagokra vonatkozo feltételezések megegyeznek a fentiekkel. Ennek a modellnek a
nehézségét az jelenti, hogy a késleltetettekre vonatkoz6 f, .€s B5; egyltthatokat nem
tehetjiik id6ben konstanssé (hiszen akkor visszajonne a hamis regresszié probléma), igy
Osszesen mar négy kiillonbozoé sorozatot kell majd kibecstilniink relative kevés adaton,

ez rontja a szabadsagfokaink szamat.

Az utolsoként targyalt modelliink, az idében valtozd paraméterii hibakorrekcios modell,
azaz TVECT, a Feldstein—-Horioka-féle megkozelitésben egyedil Papapetrou [2006]
munkéjaban szerepel. O egy konstans paraméterti kointegracidt becsiilt, amelynek a

hibakorrekcios egyenleteibe épitette be az idében valtozo tagot:

it = Po + P15t + Us (IV.5)
Qi = Qi1 T Wit

V.6
Ast = Agp—1 T Wst (1V.6)

, Dy 1
Al = Xy q)'(-)Alt—l + X CI)( )Ast—l + QU1 F &g

11 1S

D !
Asy = Xy CI)( )Alt—l + X g,gASt—l F A lhe—g T Egy

s,i

(IV.7)
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Az id6ben allandé kointegracios egyenletet becsiiljik eldszor OLS-sel, ennek u,
maradéktagja jelenti az eredeti i, és s, idésoroknak a kointegraldo vektorral képzett
linearis kombindacidjat. Ennek késleltetettjét tessziik a hibakorrekcids (megfigyelési)
egyenletekbe az idoben valtozé a;, €s a,, egyutthatokkal, ahol a szabadsagfokok
sporolasanak céljabol konstans paramétereket hasznalunk Ai, és As, késleltetéseire.
Ugyanezen megfontolasbdl a k maximalis késleltetés értékét egysegnyire allitjuk. Az
idében valtozd egyiitthatokrol itt is véletlen bolyongést tesziink fel a rendszer

allapotegyenleteiben.

Ebben a modellben az a; ; egyiitthatd sorozatat figyeljik majd. A hibakorrekcio helyes
iranyahoz az egyiitthaté negativ eldjelet kell, hogy felvegyen, igy Papapetrou [2006]
nyoman a tékemobilitds novekedését az egyiitthatd novekedésével, illetve negativbol
nullaba valtasaval azonositjuk. Az egyitthatd nagysagara azonban a fentieken tul nincs

konkreét értelmezés, ellentétben a TVCE modell 3, -ével — ez a modell komoly hatranya.

Keérdes az is, hogy miért éppen a; .-re esett a valasztasunk, miért nem a masik egyenlet
hibakorrekcios tagjara, a;.-re. Papapetrou [2006] ezt nem magyarazza meg, igy arra
kovetkeztetiink, hogy a szerz6t a megtakaritas feltételezett gyenge exogenitdsa
motivalta. Mivel mi részben tesztelni is akarjuk az altala felirt modellformat, ezért
maradunk az &ltala kivalasztott valtozonal. A kointegracios elmélet szerint egyébként
mindegy, hogy melyik tag szignifikans és helyes eldjelti — azaz nem gyengén exogén, de

kointegracid fennallasa esetén legalabb az egyikre igaznak kell ennek lennie.

A hérom allapot-tér modellt Kalman-sziirvel és Maximum Likelihood moddszerrel
becsiljik. A Kalman-sziirt sorozatok mellett hasznalni fogjuk a Kalman-simitott
eredményeket is — mig elébbi minden egyes sorozatpontot az id6ben csak addig
megismert megfigyelésekbdl szamit, utobbi a teljes mintat hasznalja, ahogy egy
,,8zokasos” Okonometriai becslés. E ketté becslés mellett — leginkabb robusztussagi
ellendrzési céllal — becslink egy 10 év hosszi mozgoablakos OLS-t és egy rekurziv

(egyre novekvd mintan becsiilt) OLS-t is.

Végezetiil fontos megemliteni néhany technikai részletet a becslésekrél. A Kalman-

szuronél a kezdoértékeket és azok kovariancia-matrixat az els6 10 évre becsiilt OLS-b61
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szereztuk. A jel-zaj aranyt (méas néven variancia-aranyt, azaz az allapot- és megfigyelési
egyenletek hibatagjai variancidinak hanyadosat) paraméterként becsiljik az ML
modszerrel. Mind a mozgoablakos, mind a rekurziv OLS-nél 10 elemi a legkisebb,

kezdd mintaelemszam.

V.3 Adatok és formalis kointegraciods tesztek

Tanulményunkban egy 126 orszagbol allo, 51 év hosszusagu (1960-2010) éves bontasu
panel adathalmazt hasznalunk. Az adatok forrasa a Vildgbank adatbazisa (World Bank
Database). A beruhazasi rata a bruttd tOkefelhalmozas adatsora a GDP szazalékaban
(gross capital formation), a megtakaritasi rata pedig a brutté hazai megtakaritds a GDP
széazalékaban (gross domestic savings). Az adathalmaz nem kiegyensulyozott (teljes)
panel: sok id6sor hianyos tipikusan az elsé 10 és utolsé 2-5 évben. A legnagyobb
kiegyensulyozott részminta 1990-2005-ig terjed. Az eredmenyeknél — kuldndsen ott,

ahol nem egyforma hosszUsagu sorozatokat atlagolunk ki — erre tekintettel kell lenniink.

A kétszer 126 idésornak minddssze 21%-nal tudjuk elutasitani 5%-on az egységgyok
nullhipotézisét a kiterjesztett Dickey—Fuller-tesztek szerint. Igy, mivel a tovéabbiak
szempontjabol fontos az i és az s idésorok kozotti kointegracid tesztelése, igyekszink
ezt a leheté legkoriiltekintdbben, minél tobbféle modszer és beallitas segitségével
megtenni. Mivel az idésoraink elég rovidek, es az elImélet sem igazan indokolja, trendet
sehol sem alkalmazunk a tesztegyenletekben, a konstans elhagyasanak / alkalmazasanak

lehetéségét viszont minden esetben megvizsgaljuk.

Ha egyedi idésorok kointegracios tesztelésére gondolunk, alapvetéen harom maddszer
juthat esziinkbe:
e Ismerjlk a kointegral6 vektort — ez esetlinkben [+1,-1], az ezzel képzett lineéris
kombinacidra vizsgalunk egységgyok-teszteket.
e A kointegralo vektort OLS segitségével becsuljik, majd az ezzel képzett linearis
kombinaciéra vizsgalunk egységgyok-teszteket. A tesztstatisztikak ekkor
valtoznak, a kritikus értékeket kilon kell kikeresnink — ez az Engle-Granger

modszer.
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e Johansen-féle kointegracios teszteket végzink, amelyekkel kikiiszobolhetok az

Engle-Granger modszer problémai (példaul, hogy melyik valtozot szerepeltes-

sik az Engle-Granger egyenlet bal, illetve jobb oldalan). Ezekkel, mivel a

kointegrald vektorok linearis kombinéacidja is kointegrald vektor marad, az

altaluk Kkifeszitett alteret (esetiinkben egyenest) becsiljik, mindezt egy, a

valtozékra nézve szimmetrikus VAR (vektor-autoregressziv) keretben. Két

alternativank van a kointegral6 vektor meglétének tesztelésére: a nyomteszt és a

maximalis sajatérték teszt. A konstans alkalmazasanak tekintetében raadasul

nem csak két bedllitas van, ugyanis err6l mind a kointegracios egyenletben,

mind a hibakorrekciés VAR modellben kiilon donthetlink. E szempontokbdl a

lehetséges négybdl dsszesen harom beallitast vizsgalunk.

Egyedi kointegracios tesztek
Elutasitasok szama és aranya a 126 orszagbol
5%-0s szignifikanciaszinten

Nincs konstans a CE-
ben (Johansen: nincs

Konstans a CE-ben
(Johansen: nincs

Konstans a CE-ben
és konstans a VAR-

konstans a VAR-ban) konstans a VAR-ban) ban (csak Johansen)

ADF-statisztika

/-s integraltsaga .
PP-statiszika

Engle-Granger ADF-statisztika

Nyom-teszt statisztika

Johansen . .
Max. sajatérték statiszika

36 29%
38 30%
66 52%
28 22%
33 26%

17 13%
29 23%
33 26%
30 24%
29 23%

53 42%
40 32%

Csoportos (panel) kointegracios tesztek

Tesztstatisztika p-értékei

Nincs konstans a CE-
ben (Johansen: nincs
konstans a VAR-ban)

Konstans a CE-ben
(Johansen: nincs
konstans a VAR-ban)

Konstans a CE-ben
és konstans a VAR-
ban (csak Johansen)

Pedroni Csoportos rho-statisztika 0.0001 0.0000
(Engle-Granger alapu) Csoportos ADF-stgtls;tlka 0.0000 0.0000

Csoportos PP-statisztika 0.0000 0.0000
Kao (Engle-Granger alapu) Csoportos ADF-statisztika - 0.0000 -
Fisher Nyom-teszt statisztika 0.0000 0.0000 0.0000
(Johansen alapu) Max. sajatérték statiszika 0.0000 0.0000 0.0000

Egyedi paraméter-instabilitas tesztek
Elutasitasok szama és aranya a 126 orszagbol
5%0-0s szignifikanciaszinten

Nincs konstans a CE-
ben (Johansen: nincs
konstans a VAR-ban)

Konstans a CE-ben
(Johansen: nincs
konstans a VAR-ban)

Konstans a CE-ben
és konstans a VAR-
ban (csak Johansen)

Lc-statisztika
Hansen [1992] MeanF-statisztika
SupF-statisztika

24 19%
26 21%
27 21%

IV.2. tdblazat - A beruhazasi és megtakaritasi ratak egyedi és csoportos kointegracios, valamint

paraméter-instabilitasi tesztjei

Mindharom egyedi iddsoros tesztfajtaban a kointegracio hidnya a nullhipotézis, és mivel

a panel tesztek a fentiekbdl szarmaztathatdak, azokkal is ugyanez a helyzet. Mind a

Pedroni- mind a Kao-tipusu teszt panel OLS-ben becsli a kointegracios egyenletet

(egyedenkeént kilon konstanssal), majd a hibatagokbdl konstrual egységgyokteszt-szerii

statisztikdkat. Itt mindig a heterogén alternativat vizsgaljuk, azaz orszagonként

kiilonb6zé AR struktarat és egyiitthatokat tételeziink fel az alternativ hipotézisekben (a

homogén alternativa egyebként egészen hasonlé eredményeket mutat). A Fisher-teszt az
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egyedi Johansen-tesztek eredményét 0sszegzi. Az altalunk alkalmazott panel

kointegracios tesztekrél Breitung és Pesaran [2008] munkaja ad részletes leirast.

Idoben valtozd paraméterti kointegracid alkalmazasdhoz nem elégséges konstans
kointegracids teszteket vizsgalni, igy alkalmazzuk Hansen [1992] paraméter-
instabilitasi tesztjeit. Ezeknek a nullhipotézise az idében allandd kointegracio
fennallasa, mig alternativ hipotézise nem csak az, hogy a kointegracié paraméterei
idében valtoznak, hanem az is, hogy nincs kointegracio — annak ellenére, hogy az
alternativ  hipotézisek rendre valamilyen iddbeli valtozast tartalmaznak a
paraméterekben. Ennek az oka a bevezetdben emlitett identifikacids probléma, és ezért
is nevezi a szerz6 Oket ,paraméter-instabilitasi” teszteknek, hiszen az alternativ
hipotézis valdjadban az, hogy az adatok nem tamogatjdk a feltételezett konstans
kointegracios struktdrat.

A teszteredményeket a IV.2. tablazat foglalja Ossze. Az egyedi tesztek esetén a
visszautasitasok szaméat és ardnyat mutatjuk meg 5%-os szignifikancia-szinten, a
csoportosaknal a tesztstatisztika p-értékét. Az eredmények meglepéen kettések: mig az
egyedi tesztek beallitastol fliiggéen 13-52%-ban talalnak kointegracidt, a csoportos
tesztek beallitastol fliggetleniil egyértelmiien kointegraltnak latjdk az idésorokat. Ez
azért lehet, mert bar az egyedi idésorok a rovid minta miatt nem adnak elég
alatdmasztast a nullhipotézis elutasitasahoz, a csoportos teszteknek ezek az aranyok mar
elégségesnek bizonyulnak. A Hansen-féle tesztek is csak 19-21%-ban utasitjak el a
konstans kointegracids feltevést. A kdvetkeztetés szamunkra részben pozitiv — hiszen ez
azt jelenti, hogy a TVCE kointegral6 regresszioink nem feltétlentl hamisak még akkor
sem, ha az adott orszadgra nem tudnank elutasitani a kointegracio hidnyét; részben
viszont negativ, mert a tesztek értelmében nem igazan érdemes id6ben valtozova tenni

az egydtthatokat.

V.4 A tokepiaci nyitottsag idében valtozé mértéke

Ebben a fejezetben az eredmény-sorozatokat fogjuk vizsgalni, amelyeket a harom
modell — TVCE, TVCEL és TVECT - becsléseivel kaptunk az egyes orszagokra.
Kodzvetlenlll 126 sorozatot nem lehetséges egyszerre attekinteni, igy magukat az
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eredményeket is valamiféleképpen 0Osszegezniunk kell. Mindezt tébbféleképpen is
megtehetjiik: egyrészt a becsiilt sorozatok bizonyos eldontendd tulajdonsagait figyeljiik
és megnézzilk, hogy azok az 6sszes orszaghdl milyen aranyban teljesiltek; masrészt, a
sorozatokat — konfidencia-intervallumostul — egyetlen sorozatba aggregaljuk, amit aztan
vizsgalunk; harmadrészt pedig, orszagok egy csoportbontdsa mentén 0sszesitjuk az

eredményeket. A teljesség kedvéért mind a harommal prébalkozunk, a fent leirt

sorrendben.
A mintaban szignifikansan A mintaban végig szignifikAnsan A mintaban van olyan id6pont,
valtozott nem nulla ahol szignifikansan nem nulla

Modell Kalman-sziirt Kalman-simitott Kalman-sziirt Kalman-simitott Kalman-sziirt Kalman-simitott

TVCE B, 45 36% 41 33% 34 27% 54  43% 110 87% 104 83%
TVCEL B, 23 18% 18 14% 28 22% 60 48% 98 78% 91 72%
TVECT q; 25 20% 20 16% 12 10% 50 40% 107 85% 101 80%

1V.3. tAblazat - A 126 orszag eredménysorozatainak néhany statisztikdja két standard hibas

konfidencia-savokat figyelembe véve

A 1V.3. tablazat az eredmény-sorozatok harom tulajdonsagat Osszesiti, két standard
hib&s konfidencia-savokat figyelembe véve. A ,,szignifikdnsan valtozott” kifejezés igy
azt jelenti, hogy valamely idépontban a konfidencia-intervallum felsé széle kisebb volt,
mint valamely masik idépontban az alsé széle (vagy forditva); illetve a ,,szignifikansan
nem nulla” azt jelenti, hogy a konfidencia-intervallum alsé széle nagyobb, mint nulla
(vagy forditva, a felsé kisebb, mint nulla). Hozzatessziik, hogy a TVCE és TVCEL
modelleknél egyetlen eredmény-idésor sem lett szignifikansan negativ egyetlen pontban
sem, hasonléan a TVECT modell eredményeinél nincsen egyetlen pontban sem

szignifikansan pozitiv érték.

A tablazat szerint mindharom modellnél elég kevés szignifikdnsan valtozo eredmény
szlletett, ezek aranya minddssze 14-36%-ig terjed modellt6l és modszertdl fliggden. Ez
mar 6nmagaban magyarazhatja, miért nem sziletett tobb orszagra vonatkozo6 tanulméany
a kérdésben, hiszen a kutatoknak erds lehet az 6sztonzdjiik, hogy csak szignifikans
eredményeket kozoljenek. A masik oldalon viszont, egy kétszorasnyi konfidencia-
intervallum elég széles, és az a tény, hogy az id6beli allanddsagot is tamogatja (azaz
bele tudunk hdzni egy ,vizszintes” vonalat), nem feltétlendl jelenti azt, hogy nem

tortént idébeli valtozas. Klasszikus példa erre e dolgozat II. fejezete, ahol Pivetta és
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Reis [2007] ugyanezzel érvel az inflacios perzisztencia allandosadga mellett, mikdzben

tobb teszt és a szakmai fosodor sincsenek mellettiik.

Ha megfigyeljik, a Kalman-simit6 mindharom modellben kevesebb szignifikans
valtozast talalt a sziir6nél — ezt a modszerek konstrukciojaval kdnnyen magyarazhatjuk,
hiszen az utébbi mindig az aktualis és a nemrég elmult megfigyeléseket sulyozza fell,
azaz hektikusabb eredményt produkalhat a simito-algoritmusnal. A végig szignifikansan
nem nulla ardnyokndl ugyanez miatt elég nagy eltérés van a két modszer kozott: a szlirt
eredményeknél minddssze 10-27%-ban van ilyen adatsor, mig a simitonal 40-43%.
Mindenesetre ilyen — 10 és 43% kozotti aranyban vannak olyan orszagok, amelyek
mindharom modell szerint idoben végig a relative alacsony tékemobilitast kategoridba
tartoznak. Végiil, a tablazat harmadik eredménycsoportjat figyelve azt lathatjuk, hogy
meglehetésen nagy — 72-87%-ban vannak olyan orszagok, ahol legaldbb egy idépontban

relative alacsony volt a tékemobilitas a modellek szerint.

Kovetkezd vizsgalatunkban egyetlen sorozatba 0Osszesitjik az egyes orszagok
eredmény-idésorait. Ehhez a pontbecsléseket Osszeatlagoljuk, valamint a standard
hibaikbol egyetlen standard hiba idGsort képeziink az egyes pontbecslés-idésorok
egymas kozotti korrelacidjanak figyelembe vételével. Keérdés, hogy hasznaljunk-e
orszag-sulyokat, és ha igen, milyeneket. A sulyok nélkildzését (illetve egységnyire
allitasat) az indokolja, hogy nincs miért megkuldnboztetniink egyik orszagot sem a
tobbitdl, hiszen mindegyikik kilon entitas a vizsgalt sokasagban. A vilag orszagaiban
azonban jelentds kiilonbségek vannak mind népesség, mind gazdagsag tekintetében, és
a sulyozads elhagyasaval sok jelentéktelen orszagot felil fogunk sdlyozni, igy
megvizsgalunk egy GDP-alap stlyozast is.*

Az eredményeket a IV.la.-IV.1f. abrakon lathatjuk, az értelmezéshez vegyik
figyelembe, hogy az 1960-2010-ig terjedd minta elsd tiz éve igen sok adathidnnyal
tlizdelt, valamint, hogy minden orszagra adat csak az 1990-2005 intervallumban érhet6
el. Megfigyeléseinket pontokban foglaljuk dssze.

2 1d8ben valtozd GDP-sulyokat hasznalunk, tehat minden idépontban az aktualis, 2005. évi amerikai
dollarban mért GDP-ket vessziik figyelembe. A GDP-alapu stlyozast az is indokolja, hogy a késébbi

IFIGDP mértek 0sszegzésénél természetesen adodik, errdl késébb szo lesz.
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Salyozatlanul atlagolt eredményeknél a TVCE és a TVCEL modellnel is
egyértelmiinek latszik az iddbeli f; csokkenése 0.5 kornyékérdl 0.35
kornyékére, es a tendencia a 90-es években még gyorsulni is latszik.
Hozzétesszilk, hogy ez az évtized a vilaggazdasag szamara hosszu és egyenletes
novekedést hozott.

Attol, hogy a hamis regresszid kivédésére késleltetetteket alkalmazunk — és igy
tulajdonképpen attériink a TVCE modellr6l a TVCEL modellre, az eredmény
nem lett jelentdsen mas, ez megerdsiti a csoportos kointegracios tesztek pozitiv
eredményét.

A GDP-vel atlagolt TVCE és TVCEL modelleknél a csdokkenes sokkal kevésbé
egyértelmii. Ennek egy meglehetdsen valoszinli oka, hogy nagyon kevés fejlett
és nagy orszag kapott tilsagosan nagy stlyt, amelyek vélhetéen mar a mintank
kezdetekor is nagy tOkemobilitassal rendelkeztek, igy az eredményeket a
valtozas hianya felé toljak.

Erdekes viszont az a tény, hogy GDP-vel atlagolva a B; becslések értékei
Iényegesen nagyobbak az el6zéeknél, 0.8 és 1.0 kozott mozognak. Ez
egyértelmiien azt jelenti, hogy a megtakaritas-visszatartasi egytthato érteke
nagy és/vagy fejlett orszagoknal joval nagyobb, ez utal tehat a kis nyitott
orszagok mar emlitett tokemobilitasi elényére.

A TVECT modell eredményei Osszességében haszndlhatatlannak tiinnek. A
minta eleji nagy Kkilengés a hianyos adatok miatt van, ezen kivil pedig nem
latunk lényeges valtozast, csak azt, hogy atlagosan szignifikdns és negativ
eredmények szulettek. Ez a modell tehat nem mutat javulast a tékemobilitasban,
amit annak tulajdonitunk, hogy a teljes mintan posztulalt konstans kointegracios
feltevés tal erés. Papapetrou [2006] tehat kivételt talalhatott Gordgorszag
esetében.

A mozgodablakos OLS a konstrukciobdl adédéan meglehetésen valtozékony,
viszont a fluktuacidjaban az egymas utan kovetkez6é alacsonyabb csucs- és
mélypontok is alatdmasztjak a csokkenést a TVCE és TVCEL modellekben.

Az egységnyi stlyozdsi TVCE modellben mindkét OLS becslés trendszertien
magasabb értékeket becsul a Kalman-sziir6nél és simitonal. Ez annak a

kovetkezménye, hogy a rekurziv és mozgbablakos OLS becslések jéoval
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lassabban reagalnak a valtozasra, mint a kifejezetten erre kifejlesztett Kalman-

szuro.

Hogy némileg részletesebb eredményeket kapjunk, végezzik el az 6sszegzést orszagok
csoportjai, nevezetesen kontinens-bontas szerint is! Az adatsorokat a IV.2a.-1V.2c.
abrakon lathatjuk, ezuttal konfidencia-savok nélkil, és csak egységnyi sulyd atlagolast
alkalmazva. Ez utébbinak az az indoka, hogy a GDP-sulyozas itt mar nagyon eltolna az
eredményeket az adott kontinens legnagyobb GDP-jii orszagai felé. Tapasztalatainkat az
aldbbiakban foglalhatjuk 6ssze:

e Mindharom modellnél jobban latszik a mintdk hianyossaga, és igy a becslés
nagyobb megbizhatatlansaga az els6 nagyjabol 10 évben.

e A TVCE ¢s TVCEL modelleknél alapvetéen két kontinens-csoportot
figyelhetiink meg. Nagyobb f;-eket lathatunk a tobbségében fejlett Eszak-
Amerika és Eurdpa esetében, mig kisebb értékeket — és talan robusztusabb
csokkenést — Azsia, Afrika és Dél-Amerika esetében. Oceania nem igazéan
véltozik — az is lathatd, hogy nagyon kevés orszag kerult ide. A fejlettebb
orszagok nagyobb értékei tehat Gjra — egyre kevésbé megkérddjelezhetben —
elékeriilnek, és arra a korabban mar felvetett kérdésre mutathatnak ra, hogy f;
nagysaga dnmagaban nem pontosan jeloli a tokemobilitas mértékét.

e A TVECT modellnél — ahol egyébként kontinensenkent sem latunk tendenciakat
— ismét megfigyelhetjiik a fenti kettds bontéast azzal a kiilonbséggel, egy egyrészt
itt Afrika Eurépahoz és Eszak-Amerikahoz all kzelebb, masrészt, hogy ennek a
»fejlett” csoportnak az a; értékei kozelebb allnak nullahoz, ami a nagyobb

mobilitast jelenti.

Osszegezve a fentieket: a TVCE és TVCEL modellek hasonlé eredményt adnak, és
csokkené tendenciat mutatnak a B, egyutthatora, ezt a kontinens-bontas szerint inkabb a

fejl6do6 orszagok adjak. A TVECT modell viszont nem ad kimutathat6 tendenciat.
Ezek az eredmények megerdsitik és kiterjesztik a szakirodalom tobb szeletét is: egyrészt

azokat a tanulmanyokat, amelyek ugyanezt a modszert alkalmaztdk egyetlen vagy

néhany orszagra (IV.1 téblazat), de még fontosabban a tobb orszagra kiterjedd,
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klasszikus modszerekkel operalé vizsgalatokat. Taylor [1996] mozgoablakos
becsléseket végez 12 fejlett orszag hosszU adatsorara, és a megtakaritas-visszatartasi
egyitthaté csokkenését tapasztalja a masodik vilaghdbori utan — mindezt a mi
modszeriink is meger6siti, hozzatéve, hogy az azota eltelt évtizedben a tendencia tovabb

gyorsult.

Evans—Kim-Oh [2008] nyolc fejlett orszagra alkalmazza Park és Hahn [1999] idében
valtozé paraméterli modszerét. Az orszagonkénti eredményeik részben a modszer,
részben az adatok természete miatt nagyon volatilisek — ha orszagrol orszégra 6sszeha-
sonlitjuk az ad6do egyutthatd-iddsorokat, a mi idésoraink kevésbé volatilisek, de még
mindig nehéz konkrét tendencidkat leolvasni. Mindezzel amellett érvelliink, hogy
érdemes az eredmény-idésorainkat aggregalni, és Ggy allitani rola valamit, mint

ahogyan azt mi tesszuk.

IV.5 Osszevetés mas nyitottsagi mértékekkel

Felvetddik a kérdés, hogy mas pénziigyi nyitottsagi mutatok hogyan értékelik az elmult
Otven évet, mennyire vannak 6sszhangban az altalunk tapasztaltakkal. Ezt kétféleképpen
vizsgaljuk, egyrészt az aggregalt mutatokat kontinensek szerint abrazolva, grafikusan,
masrészt panel-regressziok segitségével. Két olyan adathalmazt elemziink, amelyek jol
kiegészitik egymast, mivel az egyik jogi, a masik gyakorlati értelemben méri a tokepiaci

nyitottsagot.

A Chinn és Ito [2008] altal 0Osszeallitott KAOPEN mutatdé 1970-2010-ig all
rendelkezésre, és olyan binaris valtozokat 6sszegez, amelyek az adott allam nemzetkozi
tranzakcidkra vonatkozé jogi normait mutatjak az IMF adott évi beszdmoldja szerint. A
mutato leginkabb a fejlédo orszagok nyitottsaganak valtozasat tudja nyomom kdvetni,
mivel tébb fejlett orszag — igy az Egyesilt Allamok, Kanada, vagy Svajc — a teljes
mintdn a lehetd legjobb (legnagyobb) pontszamot kapja. Sok mas fejlett orszag pedig a
minta talnyomo reészén kap maximalis pontszamot. A kontinensek szerint 0sszegzett

(sulyozatlan) adatsorokat a 1V.2d. abran lathatjuk.
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Lane és Milesi-Ferretti [2007] az altaluk Osszeallitott, az orszagok kiils6 pénziigyi
kdveteléseit és tartozasait tartalmazd adatbazisbol készitett egy nyitottsadgra vonatkozd
mutatot. Az IFIGDP egy képzeletbeli ,,mérlegf6osszeg”: az adott orszag Osszes
pénzlgyi kdvetelésének és tartozasanak az 6sszegét vetiti a GDP-re. Ha ezt 6sszegezzik
tobb orszagra, akkor gy tarthatjuk a mutatdt értelemmel bironak, ha az adott orszag-
csoport teljes ,,mérlegfodsszegét” vetitjiik a teljes GDP-re — mivel ez éppen az egyéni
GDP-kkel val6 sulyozédsnak felel meg, igy itt eszerint jarunk el. Konnyl észrevenni,
hogy az IFIGDP iddsorok a szerzOk altal elkészitett 1970-2007-es mintaban
exponencialisan nének, igy érdemes logaritmalva abrazolni 6ket kontinensenként, ezt
tessziikk meg a IV.2e. abran. A még jobb Osszehasonlithatosag kedvéért az igy keletkezd

id6ésorokbdl eltavolitottuk a trendjiiket is, ezt dbrazoljuk a IV.2f. abran.

A IV.2. dbracsoporton tehat egyutt vizsgalhatjuk mind az altalunk mért tékemobilitasi
sorozatokat, mind a ,kiils6” KAOPEN és IFIGDP mértékeket kontinensek szerint
bontva. Nem egyszerii messzemend kovetkeztetéseket levonni csupan az abrak alapjan,
de miel6tt a regressziokat alkalmaznank az egyiittmozgasok vizsgélatara, alljon itt

néhany megfigyelés.

e Mindkét kiils6 adathalmazban erés novekedési tendencia, tehdt pénziigyi
nyitottsagi fejlédés figyelheté meg a mintaidészakban — nincs olyan kontinens,
amelynek valamely adatsora csdkkent volna. Mindez tobbé-kevésbé a TVCE és
TVCEL modelljeinkben is igaz, az igazi kérdes viszont az egyes kontinensek
egymashoz képesti helyzete.

e Szembetlind, hogy a két kiilsé adathalmazban Eurdpa a legfejlettebb (az IFIGDP
adathalmazban messze), 6t koveti Eszak-Amerika; majd Azsia, Afrika és Dél-
Amerika vannak jellemzdéen hatul. Utobbi ketté az IFIGDP adatsorokban a
leglatvanyosabb tobbiekhez képesti visszaesést produkalja, bar még igy is
névekedo trendben. Mindehhez képest a TVCE ¢és TVCEL modellekben éppen
forditott a helyzet: a csokkenést (javulast) Afrika és Dél-Amerika vezetik, és a
fejlett Eurdpa és Eszak-Amerika az utolsé helyeken van. Ebbél elég biztosan
Kijelenthetjuk, hogy szintek tekintetében mind a KAOPEN, mind az IFIGDP
mast mérnek, mint amit a beruhdzas-megtakaritds egyulttmozgasabol

kimutatunk.
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e Megvalaszoland6 kérdés, hogy az egyes eredmény-sorozatok hasonldan
ragadjak-e meg a rovid tava tendencidkat. Példaul ha dsszevetjik Eurépa TVCE
vagy TVCEL sorozatat a KAOPEN sorozattal, meglepd hasonlosagot lathatunk

az id6beli javulasokban és visszaesesekben.

Az eredmény-adatsorok formalis 0Osszevetésére egyvaltozés panel regresszidkat
hasznalunk. Mivel egyrészt a célunk is rovidtavd egyuttmozgasok identifikalasa,
masrészt pedig az adatsoraink is integraltak, igy a regressziot differencidkra (IFIGDP-
nél log-differenciakra) irjuk fel, és az egyedi orszag-hatasokra keresztmetszeti rogzitett
hatasokkal (fixed effect) kontrollalunk. A 2. alfejezetben emlitettek miatt a TVCE és
TVCEL modellek B; sorozatai mellett dsszeallitunk egy olyan mértéket is, ami a
pontbecslések mellett a standard hibékat is felhasznalja, és a regressziokat ezekre is
lefuttatjuk. Ez a mérték a tokemobilitds hidnyanak, mint nullhipotézisnek a t-
statisztikdja lesz, azaz B,-bdl egységnyit kivonva elosztjuk azt §; standard hibajaval. A
t-statisztikdban B; pozitiv elgjellel szerepel, igy a TVCE és TVCEL modellek mindkét
mutatojanal negativ eldjeleket varunk, hiszen mind a KAOPEN, mind az IFIGDP
adatsoroknal a nagyobb érték jelenti a nagyobb fejlettséget. Ugyanezen okbol a TVECT
modellnél pozitiv regresszids egyutthatdt varunk.

Magyarazo valtozd D(KAOPEN) DLOG(IFIGDP)
Fiiggo valtozo egyutthaté  t-statisztika egyitthaté  t-statisztika
TVCE D(B)) Kalman-s_zurt 0.0035 0.84 -0.0096 -1.06
Kalman-simitott 0.0034 1.30 -0.0160 -2.81 elalel
TVCEL D(By) Kalman-sz(irt -0.0029 -0.81 R -0.0062 -0.75
! Kalman-simitott 0.0014 0.86 -0.0069 -1.82
Kalman-sz(irt -0.0371 -0.99 -0.2381 -2.85 et
TVCE D((B:-1)/SE =
((B1-1)/SE(BD) Kalman-simitott -0.0330 -o.93l -0.3132 -3.94 el
Kalman-sz(irt -0.0163 -0.55 -0.1184 177
TVCEL D((B:-1)/SE
((B-1)/SE(BY) 1 oiman-simitott 0.0225 1.13 -0.1416 -3.15 R
Kalman-sz(irt 0.0155 2.67 ek -0.0246 -1.92 *
TVECT D(a;
(@) Kalman-simitott 0.0034 1.44. -0.0021 -0.41

IV.4. tdblazat - Az eredmény-adatsorok egyvaltozds regresszidi ismert nyitottsagi mértékeken

(fekete = helyes el6jel / * = 10%-on / ** = 5%-on / *** = 1%-on szignifikans)

Az eredményeket a IV.4. tablazatban lathatjuk. Szignifikans ¢és helyes eldjelil
egyitthatdkat talalunk a TVECT modell és a KAOPEN értékek kozott, valamint a
TVCE és TVCEL modellek és az IFIGDP adatok kdzo6tt. Ez utébbi modellekben az,

hogy a [; mutatét a t-statisztikgjara valtoztattuk, nagy javulast eredményezett az
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egylittmozgés erdsségében, ezzel aldtdmasztva a [;-16l és standard hibdjarél kordbban
allitottakat. A TVECT modellre vonatkozé eredményt viszont gyengiti az, hogy az

IFIGDP mutatoval szignifikdnsan rossz eldjel adodott.

Osszességében tehat szinteket vizsgalva nem talalunk nagy hasonldsagot, révidtavi
dinamikat nézve viszont igen, és ha a TVCE és TVCEL eredményeket mashogyan, a
standard hibékat is figyelembe véve értelmezziik, az egylittmozgas mar egyértelmiinek
latszik. Mindebbdl arra kovetkeztetiink, hogy a sorozataink alkalmasak lehetnek a
pénzlgyi nyitottsag idébeli alakulasanak leirasara — mar ha feltessziik, hogy a kiilsé

nyitottsagi mutatoink valéban a tékepiaci nyitottsagot irjak le.

1V.6 Osszegzés

Ebben a tanulmanyban azt vizsgaltuk, hogy mit allithatunk az egyes orszagok
beruhdzasi ¢s megtakaritasi ratai kozotti, idoben valtozo egyiitthatd alakulasarol. Az 2.
alfejezetben harom modellt vezettiink be, amelyek segitségével becsiilhetd egy ilyen
mutatd. Eldszor egy idében valtozé kointegracidos modellt mint alapmodellt (TVCE);
majd ennek egy késleltetettekkel kiegészitett, hamis regresszidra robusztus valtozatat
(TVCEL); végiil egy konstans kointegracids, de idében valtozo hibakorrekcios modellt
(TVECT). A kovetkez6 fejezetben az adatokon elvégzett nagyszamu statisztikai teszt
segitségével azt vizsgaltuk, hogy kointegraltak-e a megtakaritasi és a beruhazasi
iddsorok. A legtobb teszt elutasitotta a kointegraciot, a csoportos (panel) tesztek viszont
egyOntetlien aldtamasztottak azt. Mindez azt jelenti, hogy bar 0sszességében
valdsziniileg nem tévediink a hamis regressziéval nem szamold6 TVCE modellel, az
orszagok adatait egyenként vizsgdlva lesz olyan iddsor, ahol a valdsdgosnal erdsebb
kapcsolatot fogunk Kimutatni. Emellett a paraméter-instabilitasi tesztek azt mutattak,
hogy az adatsoraink nem elég hosszuak ahhoz, hogy az idoben valtozé modellt

alkalmazzuk.

A 4. alfejezetben a modellek Kalman-sziirével és simitoval, valamint rekurziv és
mozgdablakos OLS-sel becsilt eredménysorozatait vizsgaltuk. Ezek is alatdmasztjak a
kointegracios tesztekbdl adodo, eldbb vazolt kovetkeztetéseket, miszerint a TVCEL

modell sorozatai kevésbé valtoztak szignifikansan, tdbbszor voltak nullanak
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tekinthetok, mint a TVCE modelléi. Mindazonaltal a ,teljes vilagra” atlagolt
eredmények mindkét modell esetén jol 1athatod csokkenésre utalnak, ami a tdkemobilitas
novekedésének felel meg. A TVECT modell 6sszegzett eredményei ezzel szemben nem
mutattak ilyen tendencidt. Az eredmények kontinensszintli vizsgalataban, bar a TVCE-
és TVCEL modellek hasznalatakor minden foldrészen tobbé-keveésbé mobilitas-
novekedest tapasztalhattunk, a klasszikusan fejlettnek tekintett kontinensek (Eurdpa,
Eszak-Amerika) az élen jaro fejletlenek utdn kovetkeztek. Ez még szembet{indbb volt
akkor, amikor mas, kiils6 pénziigyi nyitottsagi mértékeket vontunk be a vizsgalatba,
hiszen ezekben is megfigyelhetd volt az ismert fejlettségi sorrend a kontinensek kozott.
A rovid tavu egyittmozgasok regresszios vizsgalatanal viszont kimutathatéo volt a
TVCE és a TVCEL modell eredményei, valamint a Lane—Milesi-Ferretti-féle nyitottsagi
mutatd (Lane—Milesi-Ferretti [2007]) kozotti szignifikans kapcsolat, féleg, ha az

eredményeinkbdl a standard hibak bevonésaval készitettiink ) mutatot.

A nemzetkozi tékemobilitas egy olyan fogalom, amelynek nincs egyértelmii definicidja,
csak kiilonbozé kozelité mértékei. Mondhatnank akéar azt is, hogy kozvetleniil
megfigyelhetetlen, latens valtozo, amelynek az egyes definialt mértékek a proxy
valtozoi. Ha az IFIGDP-mutatét elfogadjuk a tékemobilitas egyik mertékének, akkor a
cimben feltett kérdésre a valaszunk igen, hiszen az idében valtozé egyiitthatdink egyiitt
mozognak az IFIGDP valtozésaival. Ugyanakkor ezeknek az egyutthatoknak a szintjei
egészen mas sorrendet irnak le az orszagok fejlettségének tekintetében, mint az
IFIGDP- vagy a KAOPEN-mutatok. A tékében szikolkodd, tehat nagyfoka
tokeimportra szoruld, fejlddé orszdgoknak egyrészt sokkal kdnnyebben mozgdsithato
megtakaritassal kell rendelkezniiik, mint a t6kével jol ellatott, fejletteknek. Masrészt,
mig ezek az orszdgok megtakaritasaik sokszorosat vonhatjak be kiilfoldrél, ez a relative
nagy GDP-vel rendelkezé fejlett orszagokra mar nem igaz. Erthetd tehat, hogy a
Feldstein—-Horioka-értelemben vett tokemobilitasi mutatonk tekintetében miért a

fejléddk allnak az élen.
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1V.1a.-f. abrak — A beruhazas és megtakaritas idébeli egyiittmozgasat vizsgalé modellek aggregalt
eredmény-sorozatai, két standard hibas konfidencia-intervallumaikkal
sotétkék = rekurziv OLS / kék = mozgoablakos OLS / sététpiros = Kalman-sziir6 / piros = Kalman-simitd
(a,c,e) balra = minden orszag eggyel stlyozva / (b,d,f) jobbra = minden orszag a sajat GDP-jével stlyozva
(a,b) fent = TVCE modell / (c,d) kdzépen = TVCEL modell / (e,f) lent = TVECT modell
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1V.2a.-f. abrak — Aggregélt eredmény-sorozatok kontinensek szerint 6sszegezve egységnyi
sulyozéssal
(kivéve IFIGDP két dbraja: GDP-sulyozés)
kék = Eurtpa / zold = Azsia / vilagoskék = Afrika / sotétpiros = E-Amerika / lila = D-Amerika / sarga =
Oceania
(a) fent balra = TVCE modell (Kalman-simitott) / (b) fent jobbra = TVCEL modell (Kalman-simitott)
(c) kdzépen balra = TVECT modell (Kalman-simitott) / (d) kdzépen jobbra = KAOPEN adatsorok
(e) lent balra = IFIGDP adatsorok (logaritmalva) / (f) lent jobbra = IFIGDP (logaritmalva és detrendelve)
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Osszefoglalas

Az értekezés négy 6nallé tanulmanybol tevddik Ossze négy fo fejezetben, amelyek
témajat O0sszekoti az idében valtozd paraméterii 6konometriai modellek alkalmazéasa. A
tovabbiakban a lényegi eredményeket és a lehetséges tovabbi kutatasi irdnyokat

taglaljuk fejezetenként.

Az elsé fejezetben bemutattuk az allapot-tér modellkeretben miikodé Kalman-sziirdt és
a hozza szorosan kapcsolédd (d&m kevéssé ismert) rugalmas legkisebb négyzetek
modszereét, valamint az alternativaként hasznalhatdo Markov-tipusu rezsimvalté modellt.
Az elébbi ketté kozotti azonossagok és kiilonbségek — nagyrészt Montana és tarsai
[2009] munkassaganak koszonhetdéen — immar pontosak, tovabbi elméleti kérdéseket
vethet azonban fel a rugalmas legkisebb négyzetek kezddértékeinek értelmezhetdsége,
illetve a Kalman / FLS modszer ertelmezése egy restrikciokkal kombinalt

alulidentifikalt OLS-keretben. Mindkét esetben vannak részeredményeink.

A szimulacios 6sszehasonlitds a vart eredményeket hozta, itt a Kalman és Markov
modellek kozil az teljesitett jobban, amelyik feltevéseinek az adott kérnyezet jobban
megfelelt. Az FLS mddszer inherens korlatozasai a szimulacidés eredményekben is
megjelentek, mindazonaltal 6sszességében nem eldobando, létezhet olyan helyzet, ahol
az egyszerisége ¢és numerikus optimalizaldst nem igényld volta elényt jelenthet.
Tovabbi kérdést itt az vethet fel, hogy vajon hogyan teljesitene egy ismerten
szuboptimdlis, am kis szdmitasigényli ¢és emiatt néha hasznalt modell, az

exponencidlisan sulyozott legkisebb négyzetek mddszere.

A masodik fejezetben idében valtozd paraméterti autoregresszidkkal vizsgaltuk az USA
és az eurObvezet, valamint 12 kozép- €és Kkelet-europai orszag inflacios
perzisztencigjanak alakulasat. A perzisztencia az USA-ban és az eurddvezetben az

olajarrobbandsok ota trendszertien csokkent, eldbbiben egészen nulla koriilire, mig az
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eurdzonadban pozitiv de alacsony értekre. A kelet- és kdzép-europai orszagoknal
nagyobb részben a perzisztencia csokkenése, kisebb részben stagnalasa figyelhet6 meg
az 1995-2012-ig terjedé mintaiddszak alatt. Tovabbi kutatasként azt lehetne vizsgalni,
vajon kozeledett-e egymashoz a fejlett EU orszagok inflacios perzisztenciaja, miel6tt és
miutan megalakitottak illetve beléptek az eur6zdnaba. Mindez véglegesithetné megalla-

pitasunkat az eurd-csatlakozashoz sziikséges hasonld perzisztencia-értékek tekintetében.

Az inflaciés perzisztencia tanulmanyozéasakor azt is megfigyeltik, hogy egy
autoregresszid OLS becslése jellemzden felfelé torzitott a paraméter idébeli atlagahoz
képest, amennyiben a paraméterek idoben valtoznak. Indokolt ennek a tovabbi elméleti
vizsgalata, ami azt is megadna, mekkora a torzitds mértéke az autoregresszidban a

paraméter-beallitastol fiiggden.

A harmadik fejezetben Gordon [1997, 1998] eredeti, eddig csak fejlett orszagokra
sikerrel alkalmazott modelljét becslltik négy kozép-eurdpai orszagra. Csehorszag és
Magyarorszag esetében sikertlt NAIRU folyamatokat szdmolni, amelyek azt mutatjak,
hogy a két orsz&g e tekintetben nem hasonlit. Figyelemfelkelté volt az inflacios
varakozasok magyarazé valtozoként valo alkalmazédsa a regressziokban: egyrészt
nagyon legyengitette a munkanélklliségi rés egyutthatojanak  értékét és
szignifikanciajat, masrészt a becsilt NAIRU sorozatok palyajanak atlagos szintjét is
negativan befolyasolta. Erdemes lehetne elméletet képezni, miért értelmezhetetlen a

NAIRU, ha az inflaciés egyenletben kontrollalunk a varakozasokra.

A negyedik fejezetben az egyes orszagok beruhdzasa és megtakaritasa kdzotti kapcsolat
erdsségét becsiiltiik ki iddben valtozo paraméterti modellek segitségével. A beruhazasi
és megtakaritasi ratdk kointegraciojat az egyedi tesztek kevéssé, a csoportos tesztek
viszont egyértelmiien alatamasztottak. Az orszagonkénti megtakaritas-visszatartasi
egyltthatd sorozatokat vizsgalva megallapithattuk, hogy a Feldstein—Horioka
értelemben vett tOkemobilitas erételjesen nott az elmult 50 évben, és azt is kimutattuk,
hogy rovid tdvon egyltt mozog a Lane és Milesi-Ferretti [2007] féle nyitottsagi
mértékkel. A fejezetnek egy lehetséges kritikaja lehet az, hogy az id6ben valtozo
kointegracidt olyan modon becsli, amely kitett lehet a hamis regresszio veszélyének,
annak ellenére, hogy a hamis regresszid elkerilesére kulon modellvéltozatot is

felallitunk. Ennek a végleges megoldésa lehet a fejlesztési irany, azaz a megtakaritas-
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visszatartasi egyutthatok elméletileg teljesen tiszta modon val6 Ujrabecslése, példaul
Park és Hahn [1999] moédszere alapjan. Hozzatessziik, hogy a szerz6k maguk is

megallapitjak, a becslési eredményeik a gyakorlatban igen kozel &llnak a Kalman-sziiré

segitségével eldallitottakhoz.
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