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Elemzésiink célja az volt, hogy 6sszehasonlitsuk —
az aradatok eldrejelzésére alkalmas — két program (az
Eviews 5.0 és az OpenBUGS 3.0.2.) vagohidi sertés-
felvasarlasi arak becslésére felhasznalhaté modelljeit
¢és ezen modellek becsléseinek pontossagat szamszeri-
sitsiik. Az OpenBUGS-program alapjat — a becslésben
Uj technologiai megoldasként alkalmazott — Bayes-féle
statisztikan alapuld szimulacio képezi. Az altalunk il-
lesztett nem stacionarius idésormodellek (véletlen bo-
lyongas és GARCH(2,0)) eldrejelzései a két program
esetén minimalis mértékben eltértek egymastol, de a
varhato aralakulast megbizhatéan kovették. Mindkét
modell esetében az OpenBUGS 3.0.2. programmal
kaptuk a jobb illeszkedésti modellt, és a pontosabb pa-
raméterbecslést. Ezen informéacidk ismeretében a ser-
tésfelvasarlasi arakra végiil az OpenBUGS 3.0.2. prog-
rammal allitottuk el6 a legjobb illeszkedésii
GARCH(2,0)-M-modellt, amelyben magyarazovalto-
zOként hasznaltuk a két idészakkal korabbi arakat is.
Ezzel a modellel az abszolut atlagos hibaszazalék érté-
ke 3,71 szazalék volt.
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* A szerzOk koszonetet mondanak Sugdr Andrasnak a Budapesti Corvinus Egyetem (BCE) Statisztika tan-
sz¢k egyetemi adjunktusanak értékes szakmai segitségéért, 1ényeges kritikai megjegyzéseiért. A tanulmanyban
ismertetett elemzésekért, kovetkeztetésekért és az esetleges hibakért kizarolag a szerzot terheli feleldsség.
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A kiilonféle allati termékek iranti kereslet a vilagon boviilést mutat, ami a kina-
lat felfutasaig arnovekedést eredményezhet ¢és segithet a novekvd takarmanykoltsé-
gek elviselésében. A vilag sertéshtistermelése az elkdvetkez6 években lassulo litem-
ben ugyan, de atlagosan évi 1,5-1,7 szazalékkal boviilni fog. Ez a fejlodo, illetve fel-
torekvd orszagok (els6sorban Brazilia, India és Kina) novekvd kibocsatasanak lesz
koszonhetd (Nydrs [2008a]).

A magyarorszagi sertésallomany létszamanak alakulasat az 1. abra hosszl tava
idésora szemlélteti.

1. dbra. A magyar sertésallomdany hosszu tavii idésora a kdrnyezet valtozdasanak fiiggvényében (1922-2008)
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Forras: Biro et al. [2008].

Megéllapithato, hogy a 2008 évi 3,8 millios dllomany nagysaga az 1950-es évek
létszdmadataival egyezik meg. A sertésallomany visszaesése miatt Magyarorszag
2005-ben nettd importdrré valt vagosertésbol. 2006-ban a behozatali tobblet kdzel 40
ezer tonnat tett ki. Bar a csatlakozas ota szdmottevéen nott a sertéshusimport volu-
mene, a kiilkereskedelmi egyenleg pozitiv maradt. 2006-ban a kozvetlen tamogatas
megsziint, azdta a termelés folyamatosan csokken, mivel a termelési koltségek erd-
teljesen néttek. 2007-ben a magyar export volumenben gyakorlatilag nullszaldos volt
(az export és az import mennyisége kiegyenlitette egymast), értékben pedig pozitiv
szaldot mutatott (Popp [2008]). A magyar sertésfelvasarldsi arakat a németorszagi és
hollandiai arak hatarozzak meg. Az arak alakuldsat a szezonalis hatasok mellett befo-
lyasolja a piac alapvetden keresleti jellege. A hazai sertésarak 2004 és 2008 kozott a

Statisztikai Szemle, 87. évfolyam 10-11. szém



1060 Kovacs Sandor — Balogh Péter

régid araihoz hasonld szinten alakultak, de magasabbak voltak a lengyelorszagi arak-
nal. Magyarorszagon 2008. aprilis és 2009. aprilis k6zo6tt mintegy 18 szazalékkal nott
a vagosertések termeldi felvasarlasi ara. Ez az ar 2009 februarjaban 20 szézalékkal
haladta meg a déniai, és kozel 13 szazalékkal a hollandiai arat (4liczki et al. [2009]).
A sertéshus vilagpiaci ara a takarmanyfélék drasztikus draguldsa miatt noni fog,
2013-ban kilogrammonként 1,6 dollar koriil alakulhat (Nydrs [2008b]).

A mezbgazdasigi termelésben realizalhato jovedelem mértékét erdsen befolyésolja
az arak alakulasa (7oth [2003], Bakucs [2005], Bakucs—Fertd [2006]). A kiszamithato
¢s stabil gazdalkodas alapja az, hogy a termeldk a kiilonb6z6 arucikkek aranak jovobeli
alakulésat — a lehetd legnagyobb pontossaggal — eldre meghatarozzak. A termeldket
mind a vagoésertés, mind a takarmanyok ara, valamint ezek egymashoz viszonyitott
aranya jelentdsen befolyasolja (Sipos [2006]). Ezért a gyakorlatban is alkalmaznak
olyan modelleket, amelyekkel a piaci termékek ardnak vagy arfolyamanak valtozasat
elére jelzik (példaul a kiilonféle pénziigyi idésorok elemzési eszkdzei (Baillie—Myers
[1991], Amin—Ng [1997], Shao—Roe [2001]). Az id6sorok nem staciondrius modelljei
koziil elsdsorban az ARIMA, SARIMA, ARCH, GARCH-modelleket alkalmazzak
(Bollerslev [1986], Holt—Aradhyula [1998], Klonaris [2001], Rezitis [2003], Pakurar—
Huzsvai—Huzsvai [2007], Fenyves [2008], Lien—Yang [2008]). El6fordul néhany speci-
alis genetikai alkalmazas is (Cantet et al. [2007]).

A mezbgazdasagi arak a szezonalitas, a rugalmatlan kereslet és a termelés bi-
zonytalansdga miatt joval valtozékonyabbak, mint mas gazdasagi agazatok arai (Just
[1974]; Holt-Aradhyula [1990] Fenyves—Ertsey—Kovdcs [2007a]), ezen okok mellett
szerepet jatszik az aringadozasban az is, hogy az egyes termékek eltarthatosaga id6-
ben korlatozott. A termeléket mind a vagosertés, mind a takarmanyok ara, valamint
ezek egymashoz viszonyitott ardnya jelentdsen befolyasolja (Sipos [2006]). Az allati
termékek arainak ingadozasat szamos szerzo vizsgalta a kiilonbdz6 dgazatokban nem
stacionarius id6sormodellekkel, igy a vagocsirke agazattal (Chavas—Johnson [1981],
Bhati [1987], Kapombe—Coyler [1998]), a juhagazattal (Reynolds—Gardiner [1980],
Marsh—McDonnell [2006], Fenyves—Ertsey—Kovdcs [2007b], Fenyves—Kovdcs—
Ertsey [2008]) és a sertésagazattal (Aradhyula—Holt [1988], Chavas—Holt [1991],
Holt—-Moschini [1992], Kesavan—Aradhyula—Johnson [1992], Fabiosa [2002], Roh—
Lim—Adam [2006], Rezitis—Stavropoulos [2008]) is foglalkoztak.

1. Mdodszertan

Elemzésiink célja az, hogy 0sszehasonlitsuk — az aradatok eldrejelzésére szolga-
16 — két program (az Eviews 5.0 és az OpenBUGS 3.0.2.) vagohidi sertésfelvasarlasi
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arak becslésére alkalmas modelljeit és szamszer(isitsiik ezen modellek becsléseinek
pontossagat.

1.1. ARCH-GARCH-modellek

A kozgazdasagi modellekben az Osszefiiggésekre jellemzé bizonytalansagot a
hibataggal és annak variancidjaval ragadjuk meg. A legtobb iddsor esetében a
heteroszkedaszticitas problémajaval kell szembesiilniink (Hunyadi [2006]). Ez azt je-
lenti, hogy az id6sor adataira illesztett regresszios egyenletben a hibatag varianciaja
nem alland6, hanem fiigg az id6tényezotél. Az ARCH- (autoregressziv feltételes
heteroszkedaszticitas) modellekben a hibatag feltétel nélkiili varianciaja allando, vi-
szont a feltételes variancia nem az, mivel ezt a miltbeli adatok fiiggvényével magya-
razzuk (Darvas [2004]). Az ARCH- és GARCH-modellek alakja részletesen megta-
lalhat6 a szakirodalomban (Engle [1982], Shephard [1996]), igy a tovabbiakban csak
a tanulmanyban alkalmazott GARCH(2,0) ¢s GARCH(2,0)-M- (GARCH in Mean)
modell képletét mutatjuk be:

y, =c+nX, +¢,és g =u,Jh, ,ahol u,~N(01), h =y, +ah_ +Bh_,. /1/

A GARCH(2,0)-M-modell esetében a GARCH-hatas az atlagba is beépithetd.
Ezen tilmenden a variancia egyenletébe magyardzdvaltozoként hasznaltuk a két id6-
szakkal korabbi arakat:

Y =c+n-X,+¢g +23,, X, =Y, Py
62; =7+ (152[71 + Bszz—z +xZ,, Z,=Y,,

A v,és a,p paramétereknek pozitivnak kell lenniiik, hogy a variancia is pozitiv
maradjon. A leggyakrabban v, =7y feltételezéssel éliink. Az o és B paraméter érté-

két a (0,1) intervallumba korlatozzak, ez a paraméter mutatja meg azt, hogy az el6z6
id6északi hibdk mennyire tartésan hatnak a kovetkezo iddszak eldrejelzési hibajanak
variancidjara. A A, variancia abban az értelemben feltételes, hogy az €16z iddszaki

hibaktol fiigg. Ez a fiigg6ség egyben a hibatagok heteroszkedaszticitasat is jelenti.

1.2. Bayesi statisztikai becslés

A bizonytalan jovébeli események (példaul részvények arfolyamainak alakulasa)
modellezésére gyakran statisztikai alapon nyugvé bayesi modelleket alkalmaznak. Ez
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tulajdonképpen egy olyan megkozelités, amely az adott modellben eléforduld ismeret-
len paramétereket véletlen valtozoként kezeli és az eldzetes ismereteinkre alapozott el-
oszlasfiiggvénybdl mintavételezi dket. A bayesi statisztika szamitogépes eszkdzokkel
egészen a 90-es évekig kivitelezhetetlen volt, ekkor azonban el6térbe keriiltek Markov-
lanc Monte-Carlo (MCMC) szimulaciés modszerek (Metropolis—Hasting és Gibbs
mintavételezés). A problémak MCMC-n alapuld Bayes-statisztikai nyelvre atiiltetése
igen nehéz feladat, amely jelentds szamitogépes programozasi és matematikai tudast
igényel, valamint jartassagot a véletlenszam-generatorok teriiletén. Az eljaras kivitele-
zésére 1995-ben a Cambridgi Orvosi Kutatdsok Tandcsanak Biostatisztikai alosztalyan
kifejlesztettek egy un. BUGS (Bayessian interference Using Gibbs Sampler) nevil
programot (Spiegelhalter et al. [1996]), amelynek a programozasi nyelve egészen spe-
cialisan az MCMC alapu tiszta valosziniiségi modellek megvalositasahoz igazitott. En-
nek a Windows operacios rendszer alatt futd, nyilt forraskoda tovabbfejlesztett valtoza-
ta az OpenBUGS 3.0.2. (OpenBUGS [2009]).

1.3. A MCMC-szimulacio és a Gibbs-mintavételezés 1ényege

Legyen adott egy Y adathalmaz, és 0 = (91,...,9 k) véletlen valtozok vektora (be-
cstilni kivant modellparaméterek), n(B,Y ) egyiittes eloszlasfiiggvénnyel. Tegyiik fel
tovabba, hogy n(O, Y) komplikalt és nehezen adhaté meg analitikus alakban. A
bayesi statisztika értelmében m(0|Y)ocw(0,Y) és n(0|Y)an(Y|0)n(0) fennall
(Congdon [2007]), ezért ezzel a fliiggvénnyel konnyebb dolgozunk az egyiittes elosz-
lasfiiggvény helyett. Masrészt azért fordul az érdeklédésiink a n(ﬂ |Y ) valdszinliség

felé, mert az Y adatok adottak, és ezekbdl akarjuk megbecsiilni a paramétereket. A
n(Y|0)az tn. likelihood-fiiggvény, a (0) pedig az apriori eloszlasfiiggvény, ame-
lyeket elére ismeriink. Azt is tegylik fel, hogy valamely h(ﬂ) integralhat6 fliggvény
varhat6értékét keressiik, a n(@ |Y ) val6szintliségeloszlas alapjan ezt az alabbi integral
adja (Jorgensen [2000]):

E,(h(8))=[h(0)n(8]Y)ds. /3/
Analitikus, vagy numerikus modon szinte lehetetlen ezt az integralt kalkulalni.
Ehhez hasznaljuk fel a Monte-Carlo-integralast, amelynek a lényege, hogy

0%, .0 mintat vesziink a n(0]Y) eloszlasbol, és igy az alabbi modon becsiilhet-
jiik a vérhatéértéket (David—Scollnik [2001]):
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M=

E,(h(0))=

h (9(") ) . /4/

x| —

i=l1

A Monte-Carlo-integralast a Markov-lancokkal kombinalva kapjuk a MCMC-
szimulaciét, melynek Iényege, hogy lehetséges valtozatokat szimuldlunk egy

Markov-lancbol, amelynek a staciondrius fliggvénye 7[(0 |Y ) Igaz, hogy ezek a
(-)(0),...,(-)(k) véletlen mintak tobbé nem lesznek fiiggetlenek, de enyhe regularitasi fel-
tételek mellett teljesiil, hogy 0! eloszlasa n((—) |Y ) -hoz konvergéal i — oo esetén, a
varhat6értékre pedig fennall, hogy (David—Scollnik [2001]):

En(h(ﬂ))z%gh(e(i)), k —> o0 esetén. /5/

Most mar csak az a kérdés meriil fel, hogy minként szimulalhatunk olyan Markov
lanc valtozatokat, melyeknek n(@ |Y ) a stacionarius eloszlasa. Erre tobbféle mod-

szert is kitalaltak a kutatok, a legegyszeriibb technikdk egyike a Gibbs-
mintavételezési eljaras. Az eljaras kezdetekor 0% = (91(0):---’91((0)) kezdeti paramé-

tervektorbol indulunk ki. Véletlen mintakat vesziink az un. teljes feltételes eloszlas-
bol a kdvetkezé modon (Congdon [2007]):

0, ~=(0,17.0,....0,").
0,0) ~ n(92 |Y,el(‘),e3(°),...,ek(°)), /6/
0, ~x(0,17.0.0,,".0,,...0"),

J rY

Ez tulajdonképpen egy olyan lépéssorozatot valdsit meg, amellyel attériink a

0% ro1 oY paramétervektorra. Véges szamu iteracio utan a korabban targyalt tulaj-
donsagu Markov-lanchoz jutunk, a véarhatoérték is a /4/ képlet alapjan szdmolhato.
Altaldban véve néhany ezer szimulacios futas soran elérjiik a kivant feltételeket, de
sokszor tobb tizezer iteraciora is sziikség van.

1.4. A bayesi statisztikai szemlélet értékelése

A statisztikai szakemberek megosztottak a modszer hasznalatat illetéen. Ennek
oka az eldzetes valdszinliség-eloszlas 1étezésével kapcsolatos vitdkban és a szamita-
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sok bonyolultsagaban keresendd. Mivel a szamitasok korlatait szamos 1j technika
enyhiti, ezért a Bayes-statisztikai modszerek alkalmazasuk ,reneszanszat” élik. A
Bayes-statisztikdnak a szimulaciés modszerekkel szamos kdzods vonasa van. A kuta-
tok els6sorban azért szeretik ezeket a mddszereket szimulaciés modelljeikben szere-
peltetni, mert lehetdségiik van elézetes ismereteik modellbe épitésére igy, hogy a
modszer alkalmazéasa kozben azok sok mas tényezO hatasara valtozhatnak. Vose
[2006] egy igen hatékony elemzési eszkdzként mutatja be milivében, amely a Bayes-
tételen nyugszik, és alkalmas az adatok alapjan torténd, mas modszerekhez képest
jobb paraméterbecslésekre. A bayesi kovetkeztetéselmélet harom fontos momentum-
bol all:

1. a paraméterek eldzetes (a priori) eloszlasfiiggvényének megadasa,

2. alkalmas valoszeriiség (likelihood) fliggvény megadasa az alap-
adatokra,

3. a paraméterek javitott (posteriori) eloszlasainak megadasa.

A modellek helytallosaganak ellenérzése a likelihood-fiiggvény alapjan torténik,
valamint az AIC altalanositott kritérium alapjan, amely minden maximum-
likelihood-mdédszerrel becsiilheté modellre alkalmazhatd (Akaike [1974]):

—2logl + 2k , ahol
n n

17/

x \2
logl = —%Z (%J ~logd,* ~log2n |, », =, ~¢,.
t t

Az n az adatok szamat jeloli, k pedig a fiiggd valtozo becslésében szerepet jatszo
magyarazovaltozok szama, 0, a t-edik iddszak hibajanak a szorasa. Amely modellnél

ennek a kritériumnak (illetve a maximum likelihood-érték logaritmusanak) az értéke
a legkisebb, az a modell illeszkedik leginkabb az adatokra. Az emlitett kritériumot,
illetve a maximum likelihood-értéket az idésoros elemzésekben is alkalmazzak.

2. Eredmények

Vizsgalataink alapjaul az egyik legjelentésebb magyarorszagi vagohid (Debreceni
Hus ZRt.) sertésfelvasarlasi arainak adatsorat hasznaltuk fel (lasd a 2. abrat), mely-
nek aradatai az orszag tobbi vagohidjanak is iranyaddak. Az empirikus elemzéshez
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148 megfigyelés, 1997. januar és 2009. aprilis kozott megfigyelt havi sertésfelvasar-
lasi atlagar allt rendelkezéstinkre.

2.1. Vagohidi sertésfelvasarlasi aradatok havi alakulasa
1997 és 2009 kozott

Az arsorozat meglehetdsen nagy valtozékonysagot mutat. Ez abbdl is adodhat,
hogy a megfigyelt id6szak kezdete a mez6gazdasagi termelés atmeneti szakaszanak
tekinthetd (Bakucs—Ferto [2005]), amely még napjainkig is tart (2007. év irredlis ta-
karmany arai). Amint a 2. abran is lathatd, az adatsorban harom nagy kiugras volt, az
elsd 1997 vége, 1998 eleje, a masik a 2001-es év kozepére esett és a harmadik mar a
csatlakozast kovetd idészakban volt megfigyelhet6 a 2006. év végén.

2. dbra. Vagohidi sertésfelvasarlasi arak és a szezondlisan kiigazitott adatok
alakuldasa havonta 1997 és 2009 kozott
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Megjegyzés. A szezonalis kiigazitds a TRAMO/SEATS-programmal tortént.
Forras: Vagohidi adatok [2009]. Debrecen Hus Zrt. adatkozlése.

Ezekre az idoszakokra jellemzd, hogy az atlagostdl nagyobb volt az aringadozas
mértéke. Egy novekvo trendhatas figyelhetdé meg 2001. év kdzepéig, majd az év ma-
sodik felétdl kezdve emelkedés nem mutathatd ki. A 2002. évtdl az arak egy stabil
kozépérték koriil nagy amplitudoval ingadoztak. 1998 decemberében volt az ar a leg-
alacsonyabb, 179,74 Ft/kg, mig 2001 szeptemberében érte el a legmagasabb értéket
382,81 Ft/kg-mal. A 2002. év utani idészakok atlagos értéke koriilbeliil 282,5 Ft/kg

volt.
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A hazai sertésarak 2004 és 2007 kozott hasonld szinten alakultak az EU-régio
araival. Magyarorszagon az arfelzarkdzas mar az EU-csatlakozas el6tt megtortént, a
2004. év kozepétdl bekdvetkezett aremelkedés elsdsorban a sertéspiac keresleti jelle-
gébdl adodott. Az ujonnan csatlakozott tagallamok koziil a legalacsonyabb arak a
lengyel sertéshuspiacon alakultak ki. Magyarorszagon a vagosertés felvasarlasi arak
2004-ben alig haladtdk meg a 260 Ft/kg arszintet (élosuly). Ezt kovetden az arak
emelkedésnek indultak és 2006-ban mar meghaladtak a 290 Ft/kg-ot is. 2007-ben az
arak ismét visszaestek. Magyarorszdgon a hizésertéstap értékesitési ara 2007 szep-
temberében 33 szazalékkal n6tt 2006 szeptemberéhez viszonyitva, ugyanakkor a ser-
tésarak csaknem 15 szdzalékkal voltak alacsonyabbak. A 2008-as évet magas takar-
manyarakkal, alacsony felvasarlasi arakkal kezdték a sertéstartok (Antal [2008]). Az
év masodik felében ez a tendencia megfordult, ami 2009 els6é negyedévében is még
megfigyelhet6 volt.

A megfigyelt idészakban a sertésfelvasarlasi arak atlagosan 271 Ft/kg koriil ala-
kultak (lasd a 3. abrat). Az ehhez tartozo6 szorés érték 44,96 Ft/kg volt, igy a relativ
szoras (CV) 16,58 szazalék, ami kozepesen valtozékony aradatsort jelez. A 148 id6-
pont felében 276,87 Ft/kg-nal kisebb adatokat figyeltiink meg, mig az adatok masik
50 széazalékaban ett6l magasabb atvételi arakat tapasztaltunk. Az adatok eloszlasa
jobbra ,.elnytjtott” volt (Skewness: 0,12), amihez egy leptokurtikus (Kurtosis: 2,74),
azaz csucsos eloszlas tarsult.

3. dbra. A vagohidi sertésfelvasarlasi arak leiro statisztikai mutatoi

Gyakorisag
30

Id6sor: Sertés felvasarlasi arak
25 4+ Minta: 1997.01 - 2009.04
Elemszam: 148

Atlag: 271,19
Median: 276,87
Maximum: 382,81
Minimum: 179,74
Szoras: 44,96
Ferdeség: 0,12

170 190 210 230 250 270 290 310 330 350 370 390  Ft/kg

Forras: Sajat szamitas vagohidi adatok alapjan.
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Az egyes honapokhoz tartozo szezonatlagok azt mutatjak, hogy a vizsgalt 12 év
adott honapjaiban atlagosan hogyan alakult a sertés felvasarlasi ar. (Lasd a 4. abrat.)
Megallapithato, hogy a legalacsonyabb atlagértékek majusban 250,8 Ft/kg koriil, mig
a legmagasabb atlag szeptember honap folyaman 291,7 Ft/kg volt megfigyelhetd. Ha
megvizsgaljuk az egyes honapok atlagainak éven beliili alakulasat, azt lehet megal-
lapitani, hogy a tavaszi id6szak végétdl (majus) emelkedett az ar az 6szi idGszakra
(szeptemberre) a legnagyobb intenzitassal (4 honap alatt) és az év tobbi részében las-
sabb iitemil csokkenés volt megfigyelhetd. Ez a tendencia egyediil decemberben to-
rik meg, ennek oka lehet a megnovekedett kereslet miatti atmeneti dremelkedés.

4. abra. A vagohidi sertésfelvasarlasi arak értékeinek alakuldsa havonta

és az azokbol szamitott havi datlagok (szezonatlagok)

Ft/kg
400

L
NITNNNIANn

”/ﬂ\/l \Uw’ /n\/\vn/ /\/\Vﬂ/ W/\ —= WWW

ZOO‘V V i T VV i

150 T T T

jan. febr mar apr. maj jon. jal aug. sze okt. nov dec.

Arak — Szezonatlag

Forras: Sajat szamitas vagohidi adatok alapjan.

Miel6tt az idésor 6konometriai vizsgalatat elvégeznénk, sziikséges a szezonhaté-
sok kiszlirése (Pou—Dabus [2008]). Ezen folyamat soran az iddsort egyszerlsitjiik a
Iényegi folyamatok bemutatasa céljabol olyan modon, hogy Iényeges informaciokat
ne veszitsiink (Sugar [1999a]). Az altalunk hasznalt idésor 12 teljes évet foglal ma-
gaba, és 4 honapot a 2009-es évbol, ezért erre az idotavra mar érdemes elvégezni a
szezonalis simitast. A szezonalis kiigazitas céljabol a Spanyol Nemzeti Bankban ki-
fejlesztett, valamint az EUROSTAT altal is ajanlott TRAMO/SEATS-programot (il-
letve a réla elnevezett eljarast) hasznaltuk. Ezt szdmos szerz6 hasznalta a kiilonbozo
aradatok szezonalis kiigazitasara (Giordano et al. [2007], Golinelli-Parigi [2008],
Economidou—Kool [2009]). A TRAMO egy olyan regressziés modellt illeszt az 1d6-
sorra, ahol a hibatag egy ARIMA-folyamat, és automatikusan azonosithat6 a modell

Statisztikai Szemle, 87. évfolyam 10-11. szém



1068 Kovacs Sandor — Balogh Péter

és becsiilhet6k a paraméterei. A regresszios valtozokat megadhatja a felhasznalo,
vagy a program generalja (Sugar [1999b], Bauer—Féldesi [2005]).

A program 4ltal generalt valtozokként megadtuk a munkanap-, a honap hossza- és
a husvéthatast, illetve az outliereket leird valtozokat. Beallitottuk azt is, hogy a mun-
kanap, a honap hossza valtozokat és a husvéthatast csak akkor vegye figyelembe a
program, ha azok szignifikansak. Az ARIMA-modellt a programmal automatikusan
hataroztuk meg, igy a modellbecslés, és az outlierek felderitése automatikusan tor-
tént. Az outlierek esetében figyelembe vettiik az additiv outliereket, a szinteltolodast
¢és a csillapodo jellegl torést. Az idOsor hianyz6 megfigyeléseket nem tartalmazott.
Korabban a 2. abran jol volt lathatd, hogy a szezonalisan kiigazitott adatsorban mar
nem figyelheté meg olyan nagy ingadozas, mint az eredeti aradatok esetén.

2.2. Az adatsor 6konometriai vizsgalata

Az adatok egyszeri leir6 statisztikai elemzése utan els6ként azt teszteltiik Eviews
5.0 program segitségével, hogy a folyamat stacionarius-e, vagyis nem tartalmaz egy-
séggyokot. A differencialatlan idésor esetében p = 0,323 szignifikanciaval nem tud-
tuk elutasitani azt a nullhipotézist, hogy az arak alakulasat leird folyamat egységgyo-
kot tartalmaz. Az idésor 1. rendl differencialasa utdn p = 0,000 szignifikancidval
megallapitottuk, hogy egy differenciastacionarius folyamat adodik, azaz a differenci-
alt sorozat nem tartalmaz mar egységgyokot. Ezutan illesztettiink az eredeti idésorra
egy véletlen bolyongas folyamatot az Eviews 5.0 program segitségével, majd ugyan-
ezt az OpenBUGS 3.0.2. programmal is elvégeztiik. A modellek megfeleld illeszke-
désének vizsgalatara a likelihood-fliggvény értékeit szamitottuk ki idépontonként,
valamint az AIC-kritériumotd. Az OpenBUGS-program esetén tizezerszer futtattuk
az MCMC-t, azaz a O paramétervektor értékeire a n(ﬂ | Y ) eloszlasbol tizezer vélet-

len mintat vesziink. A hibatagok apriori eloszlasara az Eviews-program eredményei-
re tamaszkodva a N (0 s 14,25) normalis eloszlast alkalmaztuk. Az Eviews-

programban a véletlenbolyongas-modell illesztése utan megvizsgaltuk, hogy maradt-
e ARCH-hatas a hibatagokban. Az erre alkalmas ARCH LM- (Lagrange Multiplier)
teszt alapjan p = 0,905 szignifikanciaval nem tudtuk elutasitani a nullhipotézist azt,
hogy nincs ARCH-hatas a hibatagokban. A véletlen bolyongas igy tokéletesen leirja
az idésor adatait. Elvégeztiik a két program altal becsiilt modell illeszkedésének, il-
letve az eldrejelzéseknek az Gsszehasonlitasat is (lasd az 1. tablazatot).

Négy mintan beliili és két mintan kiviili elorejelzést készitettiink el az 6sszeha-
sonlitashoz. Az eldrejelzések hasonloan alakultak, azonban a szoérasok Iényegesen
kisebbek lettek az OpenBUGS modell esetében, igy a konfidenciaintervallumok is
szlikebbek.
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1. tablazat

A véletlen bolyongasu folyamat elérejelzéseinek dsszehasonlitisa

) Elérejelzett dr . Konfidenciaintervallum
Programok Megnevezés (F/kg) Szoéras - - —
also hatara fels6 hatara
Y2009, jan 335,34 14,33 307,00 363,68
Y2009, feb 336,12 20,29 295,99 376,25
2009.mdr 336,89 24,88 287,68 386,10
Eviews 5.0 Y2009.dpr 337,67 28,76 280,78 394,56
Y2009.mdj 338,45 32,19 274,78 402,12
)2009,jiin 339,24 35,31 269,40 409,08
logL -598,73 - - -
AIC 8,16 - - -
Y2009 jan 335,21 4,11 327,08 343,34
2009 feb 337,00 5,79 325,55 348,45
2009.mdr 330,17 7,07 316,19 344,15
)2009.dpr 334,16 8,14 318,06 350,26
OpenBUGS 3.0.2 1 309, 340,79 9,12 322,75 358,83
)2009,jiin 337,22 9,96 317,52 356,92
logL -279,30 — - —
AlIC 3,74 - - -

Megjegyzés. A konfidenciaintervallumok 95 szazalékos megbizhatosagi szint mellett késziiltek.

2. tablazat

Az apriori eloszlasok az Eviews 5.0 program becslései alapjdin

kialakitott paraméterekbdl

Paraméter Eloszlas

N(16,2)
N(@,1)
N@©,1)

N(0,8,0,07)

N8, 1)
N (0, 14)

m 3R ™ 0

Megjegyzés: Megkotések: y>0és n=>0.

Masodik Iépésként egy /1/ alaku, X, =Y, kitétellel bovitett GARCH(2,0) fo-
lyamatot illesztettiink az adatsorra a két program segitségével. Az OpenBUGS prog-
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ramot tizezer véletlen mintavétellel futtattuk, valtozatlanul négy mintan beliili és két

mintan kiviili elorejelzést készitettiink. Az egyes paraméterek estében hasznalt aprio-

11 eloszlasokat az Eviews 5.0 becslései alapjan alakitottuk ki. (Lasd a 2. tablazatot.)
A két program paraméterbecsléseit a 3. tablazatban hasonlitottuk 6ssze.

3. tablazat
A két program paraméter becsléseinek osszehasonlito tabldzata
OpenBUGS 3.0.2. Eviews 5.0
Paraméterek
Erték Standard hiba Erték Standard hiba
c 17,024 0,574 16,922 7,733
o 0,439 0,027 1,926 0,051
p 0,513 0,025 —0,931 0,053
Y 0,891 0,038 0,878 0,461
n 0,939 0,009 0,940 0,028

Megjegyzés. Az Eviews-program becsiilt paraméterei szignifikansak 95 szazalékos megbizhatosag mellett.

Amennyiben a GARCH-folyamat megfelelden illeszkedik az adatsorra, akkor az
o+ B < 10sszefiiggésnek teljesiilnie kell, igy a folyamat stacionarius a GARCH-hatas

kiszlirése utan. Az Eviewsban ez az érték 0,995, mig az Openbugsban 0,952, tehat ez
a feltétel jobban teljesiilt az OpenBUGS-programmal illesztett modell esetében. Az
ARCH LM-teszt alapjan p = 0,763 szignifikancidval nem tudtuk elutasitani a
nullhipotézist, hogy nincs ARCH-hatas a hibatagokban, igy a modell kell6képpen le-
irja az id6sor adatait. Megvizsgaltuk a programokkal azt is, hogyan alakultak a
GARCH(2,0)-modellel készitett elorejelzések. (Lasd a 4. tablazatot.)

Az Eviews-progam altal készitett 2009 marciusi és aprilisi elérejelzések kis mér-
tékben eltérnek az OpenBUGS-program elérejelzéseitdl, ezért valamennyivel koze-
lebb allnak ugyan a szezonalisan kiigazitott adatokhoz (336,37; 349,77), azonban a
modell 0sszességében vett illeszkedése rosszabb az Eviews esetében. Az eldrejelzett
értékek szorasai 1ényegesen kisebbek lettek az OpenBUGS-modell esetében, igy a
konfidenciaintervallumok is sziikebbek.

A modellillesztés utolsd szakaszaban megprobaltunk mar csak az OpenBUGS
hasznalataval egy, az el6z6 GARCH(2,0)-modellnél jobban illeszkedd, és a valosa-
got jobban visszatiikr6z6 modellt taldlni. A sertésarak esetében ugyanis egy enyhe
novekedésre lehet szamitani az drakban is. Ennek érdekében a /2/ képlet szerinti mo-
dellt illesztettiink. Egyrészt azért a két idészakkal korabbi arakat alkalmaztuk, mert
ebben az esetben kaptunk kedvezdébb értékeket a p(a + <1|Y) valdszinliségre, mas-
részt pedig azért, mert igy kaptunk szignifikdns modellt az Eviews-programmal ké-
sziilt elézetes elemzések soran.
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4. tablazat

A GARCH(2,0)-modellel készitett eldrejelzések

, ) Elérejelzett 4r . Konfidenciaintervallum
rogramok Megnevezés (Ftkg) Szoras ) ) —
also hatdra fels hatara
2009, jan 331,54 14,58 302,70 360,38
2009.feb 328,69 20,01 288,93 368,45
Y2009.mdr 326,01 23,79 278,95 373,07
Eviews 5.0 2009.dpr 323,49 26,69 270,70 376,28
2009.mdj 321,12 29,01 281,54 360,70
2009,jiin 318,90 30,92 257,74 380,06
logL -578,08 — — —
AIC 8,15 — — —
2009, jan 331.32 5,42 320,60 342,04
12009 feb 328.29 8,30 311,87 344,71
)2009.mar 325,47 10,53 304,64 346,30
2009.pr 322,80 12,39 298,29 347,31
OpenBUGS 3.0.2. V2009.mi 320,43 13,85 293,03 347,83
V2009, 318,19 14,93 288,66 347,72
logL -96,66 - - -
AIC 1,30 - - -

Megjegyzés. A konfidencia intervallumok 95 szazalékos megbizhatosagi szint mellett késziiltek.

5. tablazat

A GARCH(2,0)-M-modell paramétereire alkalmazott apriori eloszlasok

Paraméter Eloszlas

N(18,2)
N(@©,1)
N(@©,1)

N(0,8,0,07)

N(@©08,1)
N(1,7,0,5)
N(09,1)
N (0, 14)

m > A 3R 2|0

Megjegyzés. Megkotések: y20 és n>0.

A véletlen mintdk szdma tizezer volt, az apriori eloszlasokat az Eviews-
programmal készitett GARCH(2,0)-M-modellnek megfeleléen allitottuk be, a

Statisztikai Szemle, 87. évfolyam 10-11. szém



1072 Kovacs Sandor — Balogh Péter

GARCH(2,0)-modellhez képest adodott valtozasokat és az ujabb paraméterekre al-
kalmazott apriori eloszlasokat tartalmazza az 5. tdblazat.
A program paraméterbecsléseit a 6. tdblazatban k6zoljiik.

6. tablazat

A GARCH(2,0)-M-modell paraméterbecslései az OpenBUGS-programmal

OpenBUGS 3.0.2.
Paraméter -
Erték Standard hiba
c 20,654 2,898
o 0,285 0,102
p 0,143 0,035
¥ 0,570 0,057
n 0,966 0,038
K 0,733 0,108
A -0,568 0,589

A p(a+P<1|Y)=1 valoszinliség mutatja, hogy a folyamat stacionarius a
GARCH-hatas kiszlirése utan. Az o+ =0,428 érték lényegesen kisebb, mint az

egyszeriibb GARCH(2,0)-modell esetében (0,952). A GARCH(2,0)-M-modellel ké-
szitett elérejelzéseket a 7. tablazat tartalmazza.

7. tablazat
A GARCH(2,0)-M-modellel készitett eldrejelzések alakuldsa
- . Konfidenciaintervallum
M . Elérejelzett ar Szord
egnevezés (Ftke) Z0ras
also hatara felsd hatara

2008,jan 334,40 5,72 323,09 345,71
V2008.feh 334,32 8,95 316,61 352,03
V2008.mar 334,50 15,18 304,45 364,53
Y2008.dpr 332,76 14,07 304,92 360,60
V2008.mdj 330,28 13,51 303,55 357,01

logL -94,09 - - -

AIC 127 - - -

Mind a mintdn beliili arelorejelzések, mind a modell illeszkedése, mind a
stacionaritas tekintetében egy alkalmasabb modellt talaltunk a GARCH(2,0)-hez ké-
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pest, az abszolut atlagos hibaszazalék (MAPE) értéke 3,71 szazalék volt. Mindezt az
eredeti és a becsiilt értékek dsszehasonlitdsdval az 5. abran is szemléltetni kivantuk.
Ezen tlmenden a korabbi becslésnél az atlagokban megfigyelhetd erdteljes csokke-

nést is sikeriilt kikliszobolniink. (Lasd a 7. tablazatot.)

5. dbra. Az eredeti és a GARCH(2,0)-M-modellel becsiilt adatok dsszehasonlitasa
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Idészakok

GARCH(2,0)-M-modell becsiilt adatai

Tényleges aradatok

Megjegyzés. MAPE (Mean Absolute Percentage Error): 3,71 szazalék.

3. Kovetkeztetések

Eredményeink alapjan megallapithato, hogy a vagéhidisertés-felvasarlasi adatsor
elemzésére mind az Eviews 5.0, mind az OpenBUGS 3.0.2. program megfeleléen
hasznalhatd. Az altalunk illesztett nem stacionarius idésormodellek (véletlen bo-
lyongas, GARCH(2,0)) el6rejelzései mindkét program esetén megbizhaté modon ko-
vették a varhato aralakulast, és csak minimalis eltérés mutatkozott az eredmények-
ben. Az OpenBUGS 3.0.2. program alapjat képezd Bayes-féle statisztikan alapuld
Markov-lanc Monte-Carlo-szimuldcié azonban 1j megoldast jelent a becslésben.
Mindkét modell esetében az OpenBUGS-programmal kaptuk a jobb illeszkedésii
modellt, és a pontosabb paraméterbecslést. Mivel a sertésarakban a vizsgalt id6sza-
kot kdvetden kismértékli aremelkedéssel lehetett kalkulalni, ezért sziikségesnek lat-
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tuk azt, hogy a GARCH-hatast az atlagba épitsik. A legjobban illeszkedd
GARCH(2,0)-M-modellt végezetiill az OpenBUGS-programmal allitottuk el6 ugy,
hogy a variancia egyenletében magyarazovaltozoként hasznaltuk a két iddszakkal
korabbi arakat, mivel ezek adtak a legkedvezobb értékeket a stacionaritasi kritérium-
ra. A kiilonféle modellekkel nyert informaciok hozzajarulhatnak a dontéshozok jo-
vébeli kalkulacioinak kialakitasahoz és feltehet6en ezzel a sertésarakban is megfi-
gyelhetd sztochasztikus folyamatok eredményeként bekovetkezd arbizonytalansag
egy része elkeriilhetd.
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Summary

Our aim was to compare the models of two price forecasting programs — Eviews 5.0 and Open-
bugs 3.0.2. — in forecasting selling prices of pig slaughterhouses, and evaluating the accuracy of
these models. The methodological background of the Openbugs 3.0.2. program involves an im-
proved simulation based on Bayesian statistics, which is a state-of-the-art method for estimation.
Our forecasts with the applied non-stacionary models (random walk and GARCH(2,0)) were
slightly different in the case of both programs, but still remained accurate according to the original
prices. For both methods the Openbugs 3.0.2. program provided the best fitted model as well as the
more accurate estimation of parameters. Finally, on the basis of the previous findings, we fit a
GARCH(2,0)-M model by using Openbugs 3.0.2., which proved to be the best model for the pig
selling prices and contains the prices of the previous two periods as explanatory variables. Using
the GARCH(2,0)-M model, the mean absolute percentage error was 3.71 percentage.
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