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A vasarloerd-paritas az egyik meghatirozé modell
a nemzetkdzi kozgazdasagtanban, mely a nominalis
arfolyamok hosszu tava viselkedését magyarazza. Em-
pirikus érvényessége azonban vitatott kérdés, melyre
Rogoff [1996] nyoman vasarloeré-paritasi rejtélyként
hivatkoznak az irodalomban. T6bb javaslat sziiletett a
modell javitasara, illetve a vasarloer6-paritas empiri-
kus kudarcainak magyarazatara, de altaldban ezen el-
gondolasok kozott nem szerepel hangstlyosan a meg-
felel6 modszertani eljards megvalasztasa. A vasarlo-
eré-paritds hosszi tava egyensulyi modell, ezért az
ilyen tipust kapcsolatok megragadasdhoz kointeg-
racios eljaras alkalmazasa sziikséges.

Mivel a panelben végzett becslések hatékonysiga
nagyobb a magasabb megfigyelésszamnak kdszonhe-
téen, ezért a vasarloerd-paritds érvényességét harom
panelen, haromféle kointegralt panel becslési eljarassal
(dinamikus fixhatas-, csoportatlag- és Osszevont cso-
portatlag-becsléssel) vizsgalta a szerz6. A dinamikus
fixhatasbecslés mindharom mintan igazolta a vasarlo-
er@-paritast. A legjobb eredményt (mely a legtobb el-
méleti feltevésnek felel meg) az 1985. I. és 2011. IV.
negyedév kozotti panel mutatta.
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A PPP (purchasing power parity — vasarloer6-paritas) az egyik olyan arfolyam-
modell, mely a nominalis arfolyamok hosszu tava viselkedését magyarazza, és a nem-
zetkozi kOzgazdasagtanban is meghatarozd szerepet tolt be, de empirikus igazolasa
vitatott kérdés. Ez a bizonytalan empirikus igazoltsag az, amire PPP-rejtélyként utalnak
az irodalomban. A PPP-nek rendkiviil széles korii irodalma van, melyben valtozo
eredmények figyelhetok meg: hol az elmélet megerdsitésével, hol annak empirikus
cafolataval talalkozhatunk az egyes tanulmanyokban. Példaul nem talalt igazolast a
PPP-re tobbek kozott Krugman [1978], Frenkel [1981], Harris—Leybourne—McCabe
[2005]. Az egyes id6szakokban kiilonbdzé modszertani eljarasokat lehet megfigyelni a
tesztelésben: linearis regresszios eljarasok a nominalis arfolyamra, a hazai és a kiilfoldi
arszinvonalra (Frenkel [1978]); egységgyOktesztek alkalmazasa a realarfolyamra
(Hakkio [1984]); a hosszu tavh egyenstlyi kapcsolat 1étezésének vizsgalata a nominalis
arfolyam és az arszinvonalak kozott kointegracios tesztek segitségével (Mark [1990]);
illetve megfigyelhetd a panelbe rendezett adatok tesztelése is (Narayan [2008]). Tobb
magyar tanulmany is foglalkozott a témaval, tobbek kozott Erdey—Foldvari [2009],
Gyorffy [2009], Sebestyén [1998]. Meg kell jegyezni, hogy bar klasszikus, az 1920-as
években kialakult modellrl van sz, a PPP empirikus érvényessége napjainkban is
élénken kutatott téma (Lothian [2016], Bahmani-Oskooee—Chang-Lee [2016], Huang—
Yang [2015], Robertson—-Kumar—Dutowsky [2014], He-Ranjbar-Chang [2013], Wu-
Lee-Wang [2011], Chang et al. [2011]). Bahmani-Oskooee—Chang-Lee [2016] tizen-
egy fejlodé orszagot vizsgalt 1994 januarja és 2003 marciusa kozott, S erds tamogatast
talalt a PPP mellett. Lothian [2016] harom torténelmi id6szakban tanulmanyozta a
PPP-t panel adatokon, mely soran szintén kedvezé eredményekre jutott. Wu-Lee—
Wang [2011] és Chang et al. [2011] is pozitiv eredményeket kapott a PPP-re, de
Huang-Yang [2015] tizenegy eur6zdnabeli orszag esetén nem talalt erés timogatast a
PPP empirikus érvényessége mellett, illetve He—Ranjbar—Chang [2013] is csak a vizs-
galt orszagok felénél ért el pozitiv eredményt: Magyarorszagnal, Csehorszagnal és
Oroszorszagnal nem talalt bizonyitékot a PPP fennallasara. Lathatan az ijabb ered-
mények is valtozatosak a PPP empirikus érvényessége tekintetében.

Tobbféle elgondolas sziiletett a PPP javitasara, illetve az empirikus kudarcok ma-
gyarazatara: a nem megfelelé arindexek megvalasztisa; a Balassa—Samuelson-hatas,
valamint egyéb valtozok (példaul a kozosségi szolgaltatasokra forditott kormanyzati
kiadasoknak [Froot-Rogoff [1991], Ricci—Milesi-Ferretti-Lee [2013]], a folyé fizetési
sének vizsgalata; nemzetkozi arupiacok integraltsaganak vizsgalata. Ugyanakkor meg
kell emliteni, hogy hosszu tava egyenstilyi modellrdl van sz, igy a megfeleld mod-
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szertan alkalmazésa a tesztelés soran nem elhanyagolhaté kérdés. Az 1980-as évek
végéig a nem stacioner idésorok kozotti hossza tava kapesolatok vizsgalata problémat
okozott, majd Engle-Granger [1987]-es tanulmanya hozta meg az attorést a
kointegracio! fogalmanak bevezetésével. Ettél kezdve a nem stacioner idésorok kozotti
hosszt tavu kapcsolatok is vizsgalhatova valtak, ha azok kozott 1étezik kointegracio.

A nem megfeleld technikak alkalmazasa hamis regressziohoz vezethet, ezért a
PPP-rejtély feloldasanal fontos az alkalmas modszertani eljaras megvalasztasa. Az
idésoros egységgyok- és kointegracios tesztek ereje alacsony, ezért az 1990-es évek-
ben egyre inkabb panelbe rendezett adatokon kezdték tesztelni a PPP-t, mivel ezaltal
a tesztek és a becslések pontossaga is névelhet6 a nagyobb megfigyelésszam révén.
fgy ebben a tanulmanyban kointegralt panel becslési eljarasokkal vizsgaljuk meg a
PPP empirikus érvényességét, feltételezve, hogy a megfeleld modszertan
(kointegracios eljaras) alkalmazasa része lehet azon elgondolasoknak, melyek a PPP-
rejtély feloldasara torekednek.

1. APPP és a PPP-rejtély

A PPP volt az els6é modell, amely a nomindlis arfolyamok viselkedését magyaraz-
ta. Az elmélet az 1920-as évek végén latott napvilagot Gustav Cassel munkassiga
nyoman (Cassel [1921, 1922, 1928]). Bar a klasszikusok is foglalkoztak ezzel a té-
maval, gy mint John Stuart Mill, Viscount Goschen, Alfred Marshall, Ludwig von
Mises, de Cassel volt az els6, aki empirikusan alkalmazhat6 elméleti formaba dol-
gozta at a vasarlderd-paritas modelljét (Rogoff [1996]).

A PPP egyik fontos feltétele a LOP (law of one price — egységes ar elve) teljesii-
Iése. Eszerint ugyanannak az arunak ugyanaz az ara a kiillonb6z6 orszdgokban, ha
azonos valutaban fejezziik ki azokat. Ha a kiilonb6z6 orszagokban eltérés mutatkoz-
na egy adott aru araban, akkor arbitrazslehetéség nyilna a piacokon, amit a piaci
szereplOk kihasznalnanak, ezaltal pedig az arak kiegyenlitédnének. Tehat az aruarbit-
rdzs az, ami az egyes aruk arat nemzetkdzileg kiegyenliti. Ekkor az egységes ar elvé-

srcr

P, = EP", i,

ahol P, az i -edik 4ru 4ra a hazai orszagban hazai valutaban kifejezve, P az i -edik
aru ara a kiilfoldi orszagban kiilfoldi valutdban kifejezve, E pedig a nomindlis arfo-

1 A kointegraciérél magyarul olvashatunk tébbek kozott Kovdcs [1989], Kérosi—Matyds—Székely [1990] és
Darvas [2004] munkaiban.
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lyam (a kiilfoldi valuta ara hazai valutaban). A LOP relativ verzidja egy gyengébb
feltételt jelent:

F)it+1 — Eit+l. I:)i:<+1
P B R
vagy masképp:
Ei'f+1 — I:)it+1. PI: /2/
Eit Pit P

it+1

A /2] egyenlet szerint a nominalis arfolyam aranyosan valtozik az i -edik aru relativ
aranak valtozasaval. Lathatd, hogy az aruarbitrazs kozponti szerepet jatszik a PPP
teljesiilésénél. De ahhoz, hogy az egységes ar elve érvényesiiljon, tovabbi feltételeket
kell tenni: a piacokon ne legyenek tranzakcios koltségek (példaul szallitasi koltségek,
adok, vamok, illetékek, egyéb nem vamjellegii akadalyok), illetve a kereskedett aruk és
szolgaltatasok homogének legyenek, azaz ne legyen kozottiik mindségi eltérés. Ha az
emlitett feltételek az aruk elég széles korére teljesiilnek, akkor azonos valutdban kife-
jezve a megfeleld orszagok arszinvonalai egyenldk, vagy masképp, a nominalis arfo-
lyam meghatarozhat6 az adott két orszag arszinvonalanak hanyadosaként (Rogoff
[1996]). Az arszinvonalat az aruk széles korének aggregalasabol kapjuk meg:

N N
2 aP=EY aP", 13/
=1 i-1
N N
ahol P = 2 o;P a hazai arszinvonal, P* = 2 o;P" a kiilfoldi 4rszinvonal, illetve
i=1 i=1

N

a stlyok dsszege egy: 2. a; = 1 (Marsh-Passari-Sarno [2012]). Cassel eredetileg
i=1

abbol a megfigyelésbdl indult ki, hogy az arfolyam két valuta relativ ara, illetve,

hogy egyenstilyban a valutak relativ értékeinek a relativ vasarloerejiiket kell tiikroz-

. . .1 . . 1
niiik. A hazai valuta vasarloereje X a kiilfoldi valuta vasarloereje pedig T igy az

arfolyam E = kell, hogy legyen (Mark [2001]). Erre az 6sszefiiggésre abszolut

*

PPP-ként hivatkozik az irodalom. Tekintsiik a valtozok logaritmusat, akkor az abszo-
lut PPP a kovetkez6 alakban irhato fel:

e= p- p°, 14/
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ahol a kisbetiik a valtozok logaritmusait jelolik. Mivel az abszolit PPP feltételei szigo-
ruak, amik a valdsagban gyakran nem teljesiilnek, és a tesztelésnél kiilonbdz6 problé-
mak meriiltek fel (4gy, mint az arindexek nemzetkozi eltérései és adathiany), ezért a
relativ PPP kertilt elotérbe a vizsgalatok soran. A relativ PPP a nominalis arfolyam
kiilonbségével. Azaz a relativ PPP csak azt kivanja meg, hogy az arfolyam ndvekedési
rataja egyenlitse ki a hazai és a kiilfoldi arindexek novekedési ratai kozotti kiilonbséget
(Rogoff [1996]). A relativ PPP a kovetkez alakban irhato fel:

Ae= Ap— Ap", /51

ahol a A -ak a valtozast jelolik (példaul Ae, = e, — e,_;).

Kezdetben a PPP-t rovid tavu eszkozként kezelték, késébb a hosszu tavia redl- és
nominalis arfolyam vizsgalatahoz hasznaltak. Vannak tanulmanyok, melyek a nomi-
nalis arfolyam és az arszinvonalak egyiittmozgasat, és vannak, melyek a realarfo-
lyam visszatérését tanulmanyozzak egy hosszi tavi egyensulyi szinthez. Ekkor tu-
lajdonképpen a PPP-td1 valo eltérést teszteljiik:

q=e—-p+p, /el

ahol q jel6li a realarfolyam logaritmusat. Lathatd, hogyha nincs eltérés a PPP-t6l,
akkor q= 0. Praktikusan ekkor a realarfolyam stacionaritasat vizsgaljak. (Chinn

[2012]) Ebben a tanulmanyban a PPP-t a nominalis arfolyam segitségével teszteljik.

Barhogyan is tekintiink a PPP-re, tesztelésének rendkiviil széles kor{i irodalma
van, viszont a vizsgalatok sok esetben nem igazoltak érvényesiilését. Az irodalomban
empirikus kudarcéra, vagyis az arfolyam extrém mértékii rovid tava volatilitasara és
az arfolyam PPP szinthez vald lassi visszatérésére Rogoff [1996]-os tanulmanya
nyoman ,,PPP-puzzle-ként” hivatkoznak.

2. A PPP tesztelése kointegralt panel becslési eljarassal: modszer

A kovetkezékben azt teszteljiik, hogy a megfelel6 modszertani eljards megvalasz-
tasa esetén igazolhatok-e a PPP feltevései, azaz feloldhaté-e a PPP-rejtély. Mivel a
PPP hosszua tava egyenstlyi kapcsolatot ir le az arfolyam és a megfelelé arszinvona-
lak k6zott, ezért a hossza tava hatasok megragadasahoz kointegracios eljaras alkal-
mazasa sziikséges.
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A teszteléshez panel adatokat allitottunk 6ssze, mert az idosoros egységgyok- és
a kointegracids teszteknek alacsonyabb az erejiik, mint a panelben alkalmazhato
megfelel6jiiknek (Shiller—Perron [1985], Otero—Smith [2000]), illetve ezaltal a becs-
lések pontossaga is ndvelhetd. A tesztelni kivant empirikus modell bemutatasat ko-
vetGen ismertetjiik a tesztelés menetét és az alkalmazott modszereket.

2.1. A modell

A PPP szerint a nomindlis arfolyamot hosszi tdvon a hazai és a kiilfoldi arszin-
vonal hatarozza meg. {gy a tesztelt empirikus modell a kévetkezd:

&y = Ppi + /))zpt* + Ui 17/

ahol p, az i-edik orszag arszinvonalanak logaritmusa a t-edik id6pontban, p,
pedig az Egyesiilt Allamok érszinvonaldnak logaritmusa a t -edik idépontban, mig
U;; fehérzajfolyamat. A PPP erds valtozata megkivanja, hogy g, =1¢és f,=-1
legyen, azaz feltételezi az egységnyi arrugalmassagot mind a hazai, mind a kiilfoldi
arindex esetén, tehat egyfajta szimmetria all fenn. De esetiinkben a PPP igazolasahoz
megelégsziink azzal, ha a becsiilt egyiitthatok eldjelei megfelelnek az elméleti felte-

véseknek, és mértékiik kozeliti a vartat. A PPP-re becsiilt panel hibakorrekciés mo-
dell:

Aey = y(ey 1= PP 1~ Pabi 1)+ APy + aApy + g, 18/

ahol y az alkalmazkodasi paraméter (hibakorrekcios egyiitthato), a S -ak jelolik az

arszinvonalak hosszl tdvi hatdsat a nominalis arfolyamra, o -4k pedig a rovid tavi
hatasokat.

2.2. Tesztelés menete

A nominalis arfolyam és a monetaris makrogazdasagi fundamentumok kozotti
hossza tava egyensulyi kapcsolat kointegracios eljaras segitségével megragadhat6. A
kointegracio fogalmat Engle-Granger [1987]-es munkajukban® hatiroztdk meg.

Eszerint két nem stacioner folyamat kointegralt, azaz 1étezik koztiik hosszi tava

2 Az integraci6 és a kointegracio fogalmat mar Granger [1981] definiélta.
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egyensulyi kapcsolat, ha van olyan linearis kombinacidjuk, mely stacioner.® De a
kointegracié csak nem stacioner valtozok kozott értelmezhetd, ezért meg kell vizs-
galni a valtozoink integraltsaganak fokat. Mivel az egységgyoktesztek altalaban
nagyon érzékenyek, ezért az eredmények robusztussaganak ellendrzésére tobb tesztet
is alkalmaztunk: Fisher-ADF- (augmented Dickey—Fuller — Kiterjesztett Dickey—
Fuller), Fisher-PP- (Phillips—Perron), valamint Hadri-tesztet (Maddala—Wu [1999],
Hadri [2000]). A Hadri-teszt az egyediili, amelynek nullhipotézise a stacionaritas
(alternativ hipotézise, hogy néhany egyed a panelben egységgyokot tartalmaz), a
masik két teszt panel egységgyokteszt. A Fisher-féle tesztek kombinaljak az 1 -edik
keresztmetszeti egységre vonatkozd egységgyoktesztek p-értékeit, igy tesztelik, van-
e egységgyOk a panel adatokban. Nullhipotézisiik szintén az egységgyok feltételezé-
se az id6sorokban (Maddala-Wu [1999], Baltagi [2008]). A Fisher-ADF-tesztnél a
segédregresszioban levd késleltetések szamat automatikus modszerrel, Schwarz in-
formacios kritérium alapjan hataroztuk meg, a Fisher-PP- és a Hadri-tesztnél pedig
Bartlett kernelt alkalmaztunk a lehetséges autokorrelacié korrigalasara. Tobb model-
lezési lehet6séget is megvizsgaltunk — a) az id6sorok egyedi tengelymetszetet tartal-
maznak; b) egyedi tengelymetszetet és trendet is tartalmaznak — annak érdekében,
hogy lassuk, mennyire robusztusak az eredmények. A tesztek kivalasztasat azok
feltételei befolyasoltak. A tesztek egy csoportja azonos autoregressziv struktirat
feltételez az egyes keresztmetszeti egyedek esetén, ami a valdsagtol elég tavol allo
feltételezés. Az altalunk valasztott tesztek ezt nem feltételezik, megengedik az idéso-
rok eltér6é autoregressziv strukturajat, kivéve a Hadri-tesztet (de jelenleg csak ez az
egy szoftvercsomagok altal tdimogatott panel stacionaritasteszt 4ll rendelkezésre).*

Mivel kointegralt panel becslési eljarasokat alkalmazunk, ezért feltételezziik,
hogy a vizsgalt valtozok kozott 1étezik hossza tdva egyensulyi kapcsolat. Ez panel
kointegracios tesztekkel ellendrizhetd, de ha a becslések soran nem kapunk szignifi-
kansan negativ alkalmazkodasi paramétert, akkor az a kointegracié hianyat fogja
jelezni. fgy nem tartjuk feltétlen sziikségesnek a kointegracié tesztelését, egyrészt
ellentétes eredményeket is kaphatunk a becslések eredményeivel, masrészt a tanul-
manynak nem célja a PPP gyenge koncepcidban torténd tesztelése.

A harom panel esetén haromféle kointegracids technikat alkalmaztunk a PPP-re:
DFE- (dynamic fixed-effects estimation — dinamikus fixhatasbecslés), MG- (mean-
group — csoportatlag) (Pesaran—-Smith [1995]) és PMG- (pooled mean-group
estimation — dsszevont csoportatlag) (Pesaran et al. [1999]) becslést. Igy ellenériz-

3 Mivel empirikus tanulmanyok alapjan a gazdasagi idésorok altaldban els§ fokon integraltak (1(1))
(Hendry—Juselius [2000]), és kointegraltsag esetén ezek linearis kombinacidjanak alacsonyabb rendi
integraltsagiinak kell lennie, igy két elsé fokon integralt folyamat linearis kombinacidja stacioner kell, hogy
legyen. Egy altalanosabb megfogalmazas a kovetkezd: legyen két 1(d) (d> 0) folyamat. Ekkor a két folya-
mat kointegralt, ha létezik olyan linearis kombinacidjuk, amely 1(d—b) (d> b> 0), azaz az igy képzett
folyamat integraltsagi foka alacsonyabb (Engle-Granger [1987], Darvas [2004]).

* A panel egységgydktesztek rovid bemutatésat a szerzé 2014-es tanulménya (Szabd [2014]) is tartalmazza.
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het6 az eredmények robusztussaga. A modellek igazolasaban nem tekintjik feltétel-
nek, hogy az aranyossagi hipotézis és a szimmetria hipotézise teljesiiljén, bar meg-
vizsgaljuk azokat. Ha a becsiilt kointegracids vektorokban az eldjelek megegyeznek
az elmélet altal vart el6jelekkel, és a valtozok egyiitthatoinak mértéke kozeliti® a vart
mértéket, akkor empirikusan igazoltnak tekintjiik a PPP-t. A DFE-, az MG- és a
PMG-becslés panel hibakorrekcios modellt becsiil, mely soran ezek az eljarasok a
hibakorrekcids egyiitthatokat is becslik. Igy akkor tekintjiik igazoltnak a PPP-t, ha
van kointegracidé — azaz kimutathaté az alkalmazkodas az egyensulyhoz —, a
kointegracios vektorban szerepld valtozok elbjele megfelel az elméleti feltevéseknek,
és az egyiitthatok mértéke kozelit a varthoz. Ha 1étezik kointegracio, de az eldjelek
nem jok, azaz nem a PPP feltevéseit tiikkr6z6 kointegracios vektorhoz alkalmazkodik
az arfolyam, akkor a PPP-t nem tekintjiik empirikusan igazoltnak. Illetve, ha sikeriilt
egy megfelelé kointegracios vektort becsiilni, de ehhez nem alkalmazkodik az arfo-
lyam, akkor sem tekintjiik igazoltnak a modellt.

A DFE, az MG és a PMG becslési eljarasok elsésorban olyan nem stacioner, hete-
rogén panelek becslésére alkalmasak, amelyekben mind az id6intervallum, mind a ke-
resztmetszeti egyedek szama nagy. A DFE egy hagyomanyos fixhatasbecslés, mig az
MG és a PMG viszonylag 1) eljarasok, melyeket Pesaran—-Smith [1995] és Pesaran—
Shin—-Smith [1999] fejlesztettek ki. A harom becslési eljaras abban kiilonbozik egymas-
tol, hogy a becsiilt paramétereket mennyire engedik valtozni a keresztmetszeti egyedek
szerint. A DFE-becslés csak a tengelymetszetek heterogenitisat engedi meg (példaul
A&y = aig+ 7 (& 1= Bibi 1~ Balr 1)+ AP+ ouAp; + uy). AZ MG-becslés az
N  Kkeresztmetszeti egyed paramétereineck az atlagat illeszti  (példaul
A&y = ag+ 7 (e _1— PP 1— PBobr 1)+ APy + aAp; + uy, ), igy ebben az esetben
a tengelymetszetek, a meredekségi egylitthatok és a reziduumok variancigja is val-
tozhat a keresztmetszeti egyedek szerint. A PMG-becslés esetén az Osszes kereszt-
metszeti egyednél azonosnak feltételezziik a kointegracios vektort — azaz egyetlen
kozos kointegracids vektort becsliink —, de az alkalmazkodasi paraméter és a rovid
tava hatasok (a tengelymetszetek, a révid tavi egyiitthatok €s a reziduumok varianci-

ai) egyedenként eltérhetnek (példaul Ae, = ao+ (e _1— il 1~ Poli 1)+

+0uApy + 0Ap, + 1y ). A PMG maximum likelihood modszerrel becsli meg a

5 Mivel id8soros vizsgilatok esetén akar két szamjegyii egyiitthatokkal is szembesiilhetiink a becslés soréan,
igy pozitiv eredménynek értékeltiik, hogy a panelben végzett vizsgalatoknal valamennyi esetben egy szamjegyi
egylitthatokat becsiiltiink. Abszolut értékben a legkisebb egyiitthato, melynél még igazoltnak tekintettik a
vizsgalt modellt, 0,798, a legnagyobb 2,097. De kaptunk abszoltt értékben egyhez egészen kozeli értékeket is,
igy ha szigorubb kritériumrendszer alapjan értékelnénk a becsléseket, akkor is talalnank empirikus igazolast a
PPP empirikus érvényessége mellett, csak kicsit kevesebb esetben. Viszont, ha mind az aranyossag, mind a
szimmetria hipotézisének teljesiilését megkovetelnénk az eredmények értékelésekor, akkor csak egy esetben
tudnank empirikusan igazoltnak tekinteni a PPP-t.
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paramétereket (Pesaran—-Smith [1995], Pesaran—Shin—-Smith [1999]). De sajnos a
DFE- és a PMG-becslés nem minden esetben ad konzisztens eredményeket. A DFE-
becslés rakényszeriti a modellre a meredekségi egyiitthatok azonossagat, de ha a
valosagban a meredekségi egyiitthatok heterogének, akkor a DFE-becslés inkonzisz-
tens és torzitott eredményekhez vezet. Ezen kiviil a DFE-modell altalaban torzitas-
nak van kitéve az endogenitas miatt, ami az egyenletek bal oldalan levo késleltetett
fliggd valtozo és a hiba kozott van. A PMG-becslés pedig a hossz tavi hatasok
homogenitasat kényszeriti az adatokra. Ha ez a restrikcio igaz, akkor a PMG haté-
kony és konzisztens becslést biztosit. Viszont, ha a hosszl tavi hatdsok heterogének
a keresztmetszeti egyedek szerint, akkor a PMG becslés is inkonzisztens lesz. Az
MG-becslés akkor is konzisztens, ha az eredeti modell egyiitthatéi homogének, illet-
ve akkor is, ha heterogének. fgy Hausman-teszttel vizsgalhato, hogy a harom becslés
koziil melyik illik jobban a vizsgalt adatokhoz (Blackburne I11-Frank [2007]).

3. Eredmények

A kovetkezokben bemutatjuk a felhasznalt adatokat, az egyes valtozokra vonat-
kozo panel egységgyoktesztek eredményeit, illetve a kointegralt panel becslési elja-
rasok eredményeit.

3.1. Adatok

A panel adatok Osszeallitasanal az OECD Statistics (MEI [main economic
indicators — f6bb gazdasagi mutatok]) adatbazisat hasznaltuk fel. Harom panelt alli-
tottunk Gssze, amelyek a keresztmetszeti egyedek szamaban és a mintaidészakban is
eltérnek egymastol: az idében hosszl (példaul 1973. I. negyedévtdl 2011. IV. ne-
gyedévig terjed6) panel kevesebb keresztmetszeti egyedet tartalmaz, az idében rovi-
debb (példaul 1996. 1. negyedévt6l 2011. IV. negyedévig terjedd) pedig tobbet. A
panelek Osszeallitasat az 1. tablazat tartalmazza, melyben a valutdk helyett az orsza-
gok neveit tiintettiik fel.

A legtobb keresztmetszeti egyedet tartalmazé panel esetén Gsszesen 15 OECD-
orszag (egészen pontosan: 14 orszag, illetve az eur6zona) dollararfolyamait vizsgal-
tuk meg negyedéves bontasban. Az orszagok arfolyam-politikajat a mintavétel id6-
szakara dontéen a lebegtetés jellemzi. Az eredeti adatok havi bontastak, de ebben a
tanulmanyban negyedéves adatokkal dolgoztunk. Ennek két oka is van. Az egyik,
hogy igy egy keresztmetszeti egyeddel tobbet tesztelhettiink, mert Ausztralia CPI-je
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(consumer price index — fogyasztoi arindex) csak negyedéves bontasban volt elérhe-
t6. A masik ok, hogy szamos, pozitiv eredményt eléré tanulmany negyedéves adato-
kat alkalmaz. Az adatokat atlagolassal kaptuk meg. Mivel a PPP-t teszteltiik, igy a
valtozoink a nominalis arfolyam és a megfelelé CPI voltak. A nominalis arfolyam
atlagos id6szaki érték, tehat a havi atlagos értékekbdl szamoltunk negyedéves atla-
got. Mivel a leghosszabb id6tavra és a legtobb orszagra a CPI allt rendelkezésre,
ezért mi is — mint a tanulmanyok tobbsége — ezt alkalmaztuk a vizsgalat soran. A CPI
szezonalisan nincs kiigazitva, mert az OECD, megfigyelései alapjan ugy itélte meg, a
szezonalis hatasok nem annyira szignifikansak, hogy azokat érdemben kezelni kelle-
neS igy a szezondlis kiigazitastol mi is eltekintettiink. A CPI baziséve 2005., és a
felkinalt arukosar-kategoriak koziil a ,,minden tételt tartalmazo™ kategoriat alkalmaz-
tuk. A teszteléshez a Stata 13-as programot hasznaltuk.

1. tablazat
Az OECD-orszagok dolldardrfolyamainak paneljei
Keresztmetszeti egyedek 1073.1. 1985. 1. 1996. 1.
sorszéma 65 2011. IV. negyedév kozotti mintaiddszak panelje

1. Kanada Ausztralia Ausztralia
2. Norvégia Dania Csehorszag
3. Svajc Egyesiilt Kiralysag Dania
4. Svédorszag Japan Egyesiilt Kiralysag
5. Kanada Eur6zona
6. Mexiko Japan
7. Norvégia Kanada
8. Svajc Korea
9. Svédorszag Lengyelorszag
10. Torokorszag Magyarorszag
11. Mexikd
12. Norvégia
13. Svajc
14. Svédorszag
15. Torokorszag
Megfigyelések szama 624 1080 960

5Lasd http://stats.oecd.org/OECDStat_Metadata/PrinterFriendly.aspx?SourceU vagy http://www.ilo.org/

wemsp5/groups/public/---dgreports/---stat/documents/presentation/wems_331153.pdf (p. 228.)
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3.2. Panel egységgyoktesztek eredményei

Mivel a kointegracié csak nem stacioner’ valtozok kozott értelmezhetd, ezért
sziikséges a valtozok integraltsagi fokanak tesztelése. Az empirikus modell a vizsgalt
valtozok logaritmusat tartalmazza, ezért minden esetben a valtozok logaritmusanak
integraltsagi fokat teszteltiikk. Ehhez harom tesztet alkalmaztunk: Fisher-ADF-, Fisher-
PP- és Hadri-tesztet (Maddala—Wu [1999], Hadri [2000]). Az eredmények robusztus-
saganak vizsgalata érdekében tobb modellezési lehetdségre is lefuttattuk a teszteket.
Azok eredményei sok esetben nem egyértelmiiek, ezért a valtozok idésorainak abrait
is figyelembe vettiik a valtozok integraltsagi fokanak meghatrozasakor.2 Mivel a
vizsgalt arszinvonalaknal szinte valamennyi esetben egyértelmien trend azonosithatod
az idésorokban, a stacionaritas kizarhato. igy ezekben az esetekben nem futtattunk
egységgyokteszteket az arszinvonalak logaritmusanak szintjére. Az Egyesiilt Allamok
arszinvonalanak logaritmusat a kiilonb6z6 id6intervallumokra idGsoros egységgyok-
tesztekkel vizsgaltuk meg. Az Egyesiilt Allamok arszinvonalara futtatott ADF- és
Ng—Perron-egységgyokteszt, illetve KPSS (Kwiatkowski—Phillips—Schmidt-Shin)
stacionaritasteszt eredményeit a 2. tablazat tartalmazza (Dickey—Fuller [1979], Ng—
Perron [2001], Kwiatkowski et al. [1992]).

Az Egyesiilt Allamok arszinvonalanak logaritmusa nem mutat teljesen egyértel-
mi képet. Mivel az idésorban jol kivehetd trend rajzolodik ki, ezért a stacionaritast
kizarjuk. Bar az ADF-teszt mindharom mintaid6szakra egyértelmiien elsé fokon
integralt (|1 (1)) folyamatot jelez, de a KPSS- és az Ng—Perron-teszt bizonytalanabb.
A KPSS-teszt a leghosszabb mintaidészakon masodfoku integraltsagot (1(2) ) mutat,
mig a masik két id6intervallum esetén I(1)-et vagy 1(2)-6t. Az Ng—Perron-teszt
1973. 1. és 1985. I. negyedévtdl jelzi ugyanezt, ellenben az 1996. |. negyedévtdl
kezd6d6é mintan mar | (1) -nek mutatja a folyamatot. Az id6sor elsé differenciajaban
jol megfigyelhetd egy kiugré érték, ez okozhatja a tesztek bizonytalankodasat. Igy
ezt a folyamatot (1) -nek itéljiik.

Az 1973. I. negyedévtol 2011. IV. negyedévig tartd panel négy arfolyamot tar-
talmaz: a kanadai dollar, a norvég és a svéd korona, illetve a svajci frank dollararfo-
lyamat. Az OECD-orszagok arfolyamainak logaritmusait mind a harom teszt (1) -es
folyamatoknak jelzi. Az OECD-orszagok arszinvonalainak logaritmusai szintén

I (1) -es folyamatok a Fisher-ADF- és a Fisher-PP-teszt szerint. A stacionaritas ki-
zarhato, mert az idésorokban egyértelmiien trend azonosithatd. A Hadri-teszt viszont

7 Altalanosabb megkozelitésben akkor neveziink két nem stacioner idésort kointegraltnak, ha azok linearis
kombindcidja alacsonyabb rendben integralt (Darvas [2004]). Mivel empirikus tanulmanyok igazoljak, hogy a
gazdasagi id6sorok tobbsége egységgyokfolyamat (Hendry—Juselius [2000]), igy azok akkor lesznek
kointegraltak, ha linearis kombinaciojuk stacioner. Tehat az egységgyoktesztek soran azt varjuk, hogy a vizs-
galt valtozok 1(2) -es folyamatok legyenek.

8 A szerzd kérés esetén az idésorok abrait rendelkezésre bocsatja.
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1(2) -6t jelez, amit okozhatnak az idésorokban megfigyelheté kiugrd értékek, és
lehetséges toréspontok (Kanada, Norvégia, Svédorszag). Igy az OECD-orszagok
arszinvonalait is | (1) -nek itéljik.

2. tablazat

Az ADF-, az Ng—Perron- és a KPSS-egységgyok- és stacionaritastesztek

eredményei az Egyesiilt Allamok drszinvonaldra vonatkozéan

ADF-teszt KPSS-teszt Ng-Perron-teszt
Valtozd
A B A B A B

1973. 1. és 2011. IV. negyedév kozotti idészak
Apy —2,795* —3,684** 1,054*** 0,159** 4,165 —19,199**
A%p; - - 0,008 0,008 —295,708*** | —287,030***

1985. I. és 2011. IV. negyedév kozotti id6szak
Apy —5,232%** —5,680*** 0,458* 0,064 —6,314* -9,501
Ap; - - 0,059 0,044 -0,340 —198,124%**

1996. 1. és 2011. IV. negyedév kozotti idészak
Apy —8,856*** —8,789*** 0,171 0,150** —91,075***|  —89,650***
A%p; - - 0,188 0,146** - -

Megjegyzés. Az Ng-Perron-tesztnél csak az MZ, tesztstatisztikat vettiik figyelembe.
Itt és a 3. tablazat esetén A: Az iddsor tartalmaz konstanst; B: konstanst és trendet is tartalmaz. * 10, ** 5,
*** | szazalékos szignifikanciaszinten a nullhipotézist el lehet utasitani.

Az 1985. |. negyedévtdl 2011. IV. negyedévig tartd panelbe hat ujabb arfolya-
mot tudtunk bevonni: az ausztral dollar, a dan korona, az angol font, a japan jen, a
mexikdi peso és a torok lira dollararfolyamat, ezaltal sikeriilt ndvelni a megfigyelé-
sek szamat az eléz6 panelhez képest. Az OECD-orszagok arfolyamainak logaritmu-
saira viszont kifejezetten kedvezétlen eredményeket kaptunk. A Fisher-tesztek
stacionaritast jeleznek, a Hadri-teszt pedig bizonytalan. De ugy tlinik, hogy a legtobb
arfolyamnak trendje van, igy nagy valdszinliséggel nem lehetnek stacionerek. Az
arfolyamok logaritmusainak differencidiban megfigyelheté kiugrd értékek pedig
okozhatjak a Hadri-teszt bizonytalansagit. Igy ezen a mintan is inkabb I (1)-nek
tekintjiik az arfolyamokat. Az OECD-orszagok arszinvonalainak eredményei hason-
16k az el6z6 minta eredményeihez: a Fisher-tesztek 1(1)-et jeleznek — miutan a
stacionaritas kizarhaté az iddsorok logaritmusaiban lathatd trendek alapjan —, a
Hadri-teszt pedig az el6z6 mintahoz hasonloan kitart az 1(2) -es folyamat mellett. Ez
alapjan a folyamatokat inkabb (1) -nek tekintjiik.
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3. tablazat

A Fisher-ADF-, a Fisher-PP-eqységgydk- és a Hadri stacionaritdstesztek eredményei
az OECD-orszdagok dollarpaneljei esetén

Fisher-ADF-teszt Fisher—PP-teszt Hadri-teszt
Valtozd
A B A B A B

1973. L és 2011. IV. negyedév kozotti idészak
Eit 11,029 7,886 7,701 5,885 7,268*** 5,530***
Agy 235,982*** | 216,368*** | 229,508*** | 209,749*** 0,076 0,335
Apy 14,001* 20,663*** | 185,191*** | 259,390*** 12,809*** 4,141%**
A?py - - - - 1,699 1,426

1985. 1. ¢és 2011. IV. negyedév kozotti idészak
Eit 83,403*** 46,307*** 74,012%** 41,911%** 8,620*** 8,653***
Agy 372,337*** | 338,429*** | 406,379*** | 368,626*** 2,193** 4,586***
A’e, - - - - 1,398* 10,549***
Apy 99,196*** | 130,301*** | 487,763*** | 489,352*** 9,012%** 7,215%**
A%p, - - - - -1,938 -1,164

1996. 1. és 2011. IV. negyedév kozotti idészak
Eit 33,298 47,306** 43,237 30,525*** 10,108*** 8,716***
Agy 342,912*** | 292,416*** | 310,789*** | 252,381*** 2,264** 3,761***
A’e, - - - - 3,480*** 17,343***
Apy 276,651*** | 246,490*** | 555328*** | 538,776*** 6,754*** 11,269%**
A?p, - - - - 1,259 7,529%**

Megjegyzés. A Fisher-ADF- és a Fisher-PP-teszt esetén is a )(z—statisztikét, a Hadri-tesztnél a
heteroszkedasztikus konzisztens Z-statisztikat alkalmaztuk.

Az 1996. I. negyedévtdl kezd6dd mintan az OECD-orszagok arfolyamainak lo-
garitmusai a Fisher-tesztek alapjan 1(1)-es vagy |(0) -as folyamatok, a Hadri-teszt
pedig 1(3)-at mutat. Viszont jol kivehet6, hogy a folyamatokban tobb kiugro érték is
jelen van, erre érzékeny lehet a Hadri-teszt. Az sem valoszinii, hogy ezek a folyama-
tok stacionerek lennének, mert a legtobb vizsgalt arfolyamnak trendje van, igy 1(1) -
nek feltételezziik a vizsgélt nomindlis arfolyamokat. Az OECD-orsz4dgok arszinvona-
lainak logaritmusai 1 (1) -es folyamatok a Fisher-tesztek szerint, viszont a Hadri-teszt

1(2) -6t vagy 1(3)-at mutat. A stacionaritas kizarhatd az idésorokban megfigyelhetd
trendek alapjan, ezért a szintekre nem is futtattunk tesztet. Ezen idésorok els6 diffe-
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rencidiban nemcsak kiugro értékek figyelhet6k meg, de néhany esetben toréspontra
is gyanakodhatunk (Lengyelorszag, Mexiko, Torokorszag). Ez okozhatja, hogy a
Hadri-teszt kissé irrealis értéket mutat. igy ebben az esetben is | (1) -nek feltételez-
ziik a folyamatokat. Az eredményeket a 3. tablazat tartalmazza.

A vizsgalt idésorok integraltsaganak fokat a tesztek eredményeinek és az iddso-
rok abrainak figyelembevételével egyiitt hatdroztuk meg. Az Egyesiilt Allamok ar-
szinvonalanak vizsgalatdhoz idGsoros egységgyokteszteket alkalmaztunk. Bar az
eredmények kissé heterogének lettek, végiil 1(1) -es folyamatnak itéltikk az amerikai
arszinvonalat. Az OECD-orszagok valtozoéi szintén nem mutattak egyértelmii képet
minden esetben, de az iddsorok abrai segitségiinkre voltak a dontésben. Az abrak
alapjan egyértelmiien trenddel rendelkezd folyamatoknal kizartuk a stacionaritast. Az
idésorok logaritmusanak differencidi esetén tobb kiugrd érték, illetve lehetséges
toréspont is megfigyelhetd, ami okozhatja a tesztek bizonytalansagat. Végiil ezek
figyelembevételével 1(1)-nek itéltik a vizsgalt folyamatokat. fgy értelmezhetd a
kointegracio a valtozok ko6zott, azaz meg tudjuk vizsgalni, hogy teljestilnek-e a va-
sarlderd-paritas allitasai.

3.3. DFE-, MG- és PMG-becslési eredmények

Mivel az iddsoros kointegracids teszteknek kisebb az erejiik, mint a panel
kointegracios teszteknek, ezért az irodalom egyre inkabb a panel technikak alkal-
mazasa felé fordult a PPP tesztelése soran, majd a panelben torténd becslés is elter-
jedtté valt az 1990-es évek végétol. Pedroni [1996]-ban irt tanulmanya egy korabbi
valtozata [2001]-es munkajanak, de els6 cikkében nemcsak szimulaciokat végzett,
hanem meg is becsiilte a PPP-t FM-OLS (fully modified ordinary least squares —
teljesen modositott legkisebb négyzetek) modszerrel. Havi és éves IFS-
(international financial statistics — nemzetkozi pénziigyi statisztikak) adatokat egy-
arant becsiilt 1974-t61 1993-ig. A kiilonboz6 vizsgalatok soran 20-25 orszag valto-
761 keriiltek a panelekbe. Bar a szerz6 nem volt elégedett az eredményekkel, mert
az alkalmazott teszt a legtobb esetben elutasitotta, hogy az arszinvonal-kiilonbség
egylitthatdja egy, ennek ellenére a becsiilt egyiitthatok egyhez kozeli értéket vettek
fel, ami nem tekinthet6 teljesen negativ eredménynek. Pedroni [2001] mar nem-
csak FM-OLS-, hanem DOLS- (dynamic ordinary least squares — dinamikus legki-
sebb négyzetek) modszerrel is megbecsiilte a PPP-t. Hasonld adatokat vizsgalt
meg, mint az 1996-os cikkében: havi IFS-adatokat 1973 juniusatél 1993 novembe-
réig 20 orszagra. Az adott orszagok dollararfolyamait vizsgalta, és az arszinvonalat
ujra a CPl-vel kozelitette. Az eredményeket tovabbra is negativan értékelte, mert el
lehetett vetni a nullhipotézist, hogy a becsiilt meredekségi egyiitthatok egyet vesznek
fel, bar az egyiitthatok kozel voltak egyhez. Robertson—-Kumar—Dutkowsky [2014]
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nemcsak gyenge koncepcidban, de kointegralt panelbecsléssel is megvizsgalta a
PPP fennallasat a mexikdi peso dollararfolyamara 1982. I. és 2010. II. honap ko-
zOtt. Az Osszeallitott panelt FM-OLS- és DOLS-moddszerrel becsiilték meg. Bar
egyhez kozeli értékeket kaptak a becsiilt egyiitthatokra, de a t-teszt elutasitotta,
hogy az egyiitthatok 1-es értéket vettek fel, ezért a szerz6k negativan értékelték az
eredményeiket. Ugyanakkor az aktivan kereskedett termékek esetén igazolhat6 volt
a PPP er6s formaja.

A panel becsléseink soran mi is viszonylag kedvez6 eredményekre jutottunk. A
kovetkez6kben a DFE-, az MG- és a PMG-eljarasokkal kapott eredményeket mutat-
juk be. Ezek a becslések panel hibakorrekcidos modellt becsiilnek. Ha a panel hiba-
korrekciés modellben nem szignifikdns az alkalmazkodési paraméter, akkor nem
beszélhetiink kointegraciorol, empirikusan nem igazolhat6 a vasarloerd-paritas. Ezért
a hosszi tavi hatdsok mellett a hibakorrekcids egyiitthatokat is kozoljik. Bar a
PMG-becslés megengedi, hogy az alkalmazkodasi sebességek eltérjenek a kiilonb6z6
keresztmetszeti egyedeknél, ezeknek csak az atlagat jelentjiik le.

A vizsgalat soran minden esetben szignifikdnsan negativ volt az alkalmazkodasi
paraméter. A szignifikans alkalmazkodasi egyiitthatok kointegracio jelenlétére utal-
nak, hiszen ez azt jelenti, hogy a rendszer leépiti a hosszl tava egyensulyi palyatol
val6 eltérést. De az altalunk meghatarozott kritériumok alapjan a helyes kointegralo
vektorok jelenléte is sziikséges lesz a PPP igazolasahoz. A teljes vizsgalat soran csak
egy esetben kaptunk az elméleti varakozasokkal ellentétes el6jelet szignifikans val-
tozonal: az 1996. I. negyedévtdl 2011. IV. negyedévig tartd panelnél a PPP MG-
becslésénél a hazai arszinvonalra. Ilyen kedvezd eredmények altaldban nem jellem-
z0k az iddsoros becslések esetén. Mivel minden mas szignifikans valtozé eléjele
megfelel a varakozasoknak, igy az eldjelekre nem fogunk kitérni az eredmények
bemutatasanal.

A vasarloeré-paritast mindharom mintan sikeriilt empirikusan igazolni legalabb
egy kointegralt panel becslési eljarassal. Viszont a teljes vizsgalatot tekintve a Kilenc
esetbdl négyet tudtunk kedvezoének tekinteni. Ezekben az esetekben az arfolyam egy
elfogadhato6 kointegral6 vektorhoz alkalmazkodott, azaz a kointegrald vektor eljelei
megfeleltek az elméleti varakozasoknak és az egyiitthatok mértéke is kozelitette az
elvart mértéket. Az eredmények az 1985. I. negyedévtdl kezd6do panelen végzett
becsléseknél lettek a legkedvezObbek, mely valdsziniileg a magas megfigyelésszam-
nak tulajdonithato.

Az aranyossagi hipotézis és a szimmetria hipotézisének teljestilését is megvizs-
galtuk az egyes becslések esetén. A becsiilt szignifikdns egyiitthatok koriilbelill 44
szazalékanal nem lehetett elvetni az aranyossagi hipotézist, tovabba mintegy 33 sza-
zalékuknal nem lehetett elvetni, hogy a hazai és a kiilfoldi valtozo egyiitthatdja
szimmetrikus. Az eredményeket a 4. tablazat tartalmazza.
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4. tablazat

MG-, PMG-, DFE-becslések a PPP-re az OECD-orszagok dollar paneljei esetén

Valtozo, teszt

MG-

PMG-

DFE-

becslés

Pit

P
Hibakorrekcios egylitthato
Wald-teszt ( H, : 8, = 1)

Wald-teszt (H,: 8, =—1)
Wald-teszt ( Hy : 8, = — S, )

Hausman-teszt (MG-PMG)
Hausman-teszt (MG-DFE)

1973. 1. és 2011. IV. negyedév kozotti idoszak

~0,194 (0,120)
0,163 (0,228)
—0,178*** (0,016)

0,293 (0,411)
~0,506 (0,389)
—0,084*** (0,012)

0,12

1,052%** (0,304)
~1,090*** (0,298)

—0,083*** (0,009)
0,03

0,09
0,11

Pit

P
Hibakorrekcios egyiitthatd
Wald-teszt ( Hy: ,=1)

Wald-teszt (Hy: 8, =—1)
Wald-teszt (Hy: B, = - f,.)

Hausman-teszt (MG-PMG)
Hausman-teszt (MG-DFE)

1985. 1. és 2011. IV. negyedév kozotti idészak

0,955 (0,643)
0,934 (0,596)
~0,127*** (0,022)

0,872%** (0,038)
—0,798*** (0,081)

-0,104%** (0,022)
11,41%%*

6,24**
1,27

0,07
0,00

0,938*** (0,019)
~0,857*** (0,092)

—-0,094*** (0,011)
10,39%**

2,40
0,89

Pit

P
Hibakorrekcios egyiitthatd
Wald-teszt ( H,: 8, = 1)

Wald-teszt (H,: 8, =—1)
Wald-teszt ( H, : 8, = — S, )

Hausman-teszt (MG-PMG)
Hausman-teszt (MG-DFE)

1996. I. és 2011. IV. negyedév kozotti idészak

~3,896™* (1,599)

1,499 (0,999)

0,145%** (0,017)
937***

0,454 (0,281)
~1,826%** (0,282)
-0,088*** (0,010)

8,58%**

6,53**
0,00

0,961*** (0,098)
~2,097*** (0,196)

—0,083*** (0,009)
0,16

31,51%**
46,66™**
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Megjegyzés. A Wald-teszteknél a y? -statisztikakat jelentettiik le. * 10, ** 5, *** | szazalékos szignifikan-

ciaszinten a nullhipotézist el lehet utasitani.
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Az 1973. I. negyedévtol 2011. IV. negyedévig tarté mintan sikeriilt kimutatni a leg-
jobb (legtobb szempontnak megfeleld) PPP-becslést. A DFE-becslésnél a kointegrald
vektor oly mértékben kozeliti az elméleti feltevéseket, hogy a Wald-teszt nem veti el
sem az aranyossag, sem a szimmetria hipotézisét, és az arfolyam is alkalmazkodik a
megbecsiilt kKointegralo vektorhoz. A Hausman-teszt is hatékonynak itélte a DFE-
becslést. Az MG- és a PMG-becslés sszevetésekor nem teljesiiltek a teszt feltételei, igy
az nem futott le. Az MG- és a PMG-becslésnél a kointegrald vektor valtozoi nem lettek
szignifikansak, ezekhez pedig hidba alkalmazkodik az arfolyam. Tehat ezen a mintan a
DFE-becsléssel erés bizonyitékot talaltunk a PPP empirikus igazolasa mellett.

Az 1985. 1. és 2011. IV. negyedév kozotti panelen a PPP-t rovidebb iddinterval-
lumon, de tovabbi hat valuta (az ausztral dollar, a dan korona, az angol font, a japan
jen, a mexikoi peso és a torok lira) dollararfolyamanak bevonasaval tudtuk megvizs-
galni, igy ezaltal (valtozonként 1 080 darabbal) nétt a megfigyelések szama. Ez a
minta meglehetésen jo eredményeket hozott. A PMG- és a DFE-becslés is igazolta a
PPP feltevéseit. A szimmetridt a hazai és a kiilf6ldi arszinvonal kozott egyik becslés
esetén sem lehetett elvetni, az aranyossagi hipotézis teljesiilésére pedig a DFE-
becslésnél a kiilfoldi arszinvonal esetén van esély. Az MG-becslésnél alkalmazkodik
az arfolyam a megbecsiilt kointegrald vektorhoz, de abban egyik arszinvonal sem
szignifikans, igy ez a becslés nem igazolja a PPP feltevéseit. A Hausman-teszt a
PMG- és a DFE-becslést is hatékonynak mutatta.

Az 1996. I. negyedévtdl 2011. IV. negyedévig tartdo panelen a PPP-t a DFE-
becsléssel sikeriilt empirikusan igazolni. Az MG-becslésnél a kointegracios vektor-
ban nem szignifikans a kiilfoldi arszinvonal, és a szignifikans hazai arszinvonal
egyiitthatdjanak el6jele ellentétes a varakozasokkal, bar az arfolyam alkalmazkodik
ehhez a vektorhoz. A PMG-becslésnél is mutat alkalmazkodast az arfolyam, de a
hazai arszinvonal nem szignifikdns a kointegraciés vektorban. Ellenben a DFE-
becslésnél mindkét valtozo szignifikans, az egyiitthatok mértéke nem tér el jelentd-
sen egytdl, és az arfolyam is alkalmazkodik a megbecsiilt vektorhoz. A hazai arszin-
vonal esetén az aranyossagi hipotézis sem vethetd el. A Hausman-teszt hatékonynak
mutatta a DFE-becslést, illetve az MG-t preferalja a PMG-becsléssel szemben.

Az eredmények alapjan megéllapithatd, hogy elsdsorban a DFE-becsléssel sike-
riilt empirikus igazolast talalni a PPP mellett, illetve ezzel a becslési eljarassal min-
den mintan sikeriilt igazolni a PPP empirikus érvényességét.

4. Konkluzio

A PPP napjainkban is az egyik meghatarozé modell a nemzetk6zi k6zgazdasagtan-
ban, s az egyik olyan arfolyammodell, mely a nominalis arfolyamok hossza tavu visel-
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kedését magyarazza. Bar elméleti szerepe jelents a nemzetkozi kdzgazdasagtani mo-
dellekben, a PPP empirikus igazoltsaga vitatott kérdés, melyre az irodalomban PPP-
rejtélyként hivatkoznak Rogoff [1996] nyoman. T6bb magyarazat, illetve modelljavitas
fellelhetd a PPP-rejtély feloldasara, de kevés tanulmany hangstlyozza a megfeleld
modszertani eljaras alkalmazasanak jelent6ségét a PPP empirikus igazolasaban. Az
1980-as évek vége elétt korlatozottak voltak a lehet6ségek a nem stacioner folyamatok
kozotti hossza tava kapesolatok vizsgalatara, ami a modszertani eljarasokat illeti. Az
attérést Engle—Granger [1987]-es tanulmanya hozta meg a kointegracié fogalmanak
bevezetésével. Ettdl kezdve a nem stacioner idésorok kozotti hossza tava egyensulyi
kapcsolatok is vizsgalhatova valtak, ha azok kointegraltak.

Mivel a PPP hosszl tava egyenstlyi kapcsolatot feltételez a nominalis arfolyam
és a megfeleld arszinvonalak kozott, ezért a teszteléskor e hossza tava hatasok meg-
ragadasahoz kointegracios eljaras alkalmazasa sziikséges. Ennek hianyaban hamis
regressziobol szarmazo eredményeket kaphatunk. Ezért fontos hangstlyozni, hogy a
megfeleld modszertani eljaras alkalmazasa egyike lehet azoknak az elgondolasok-
nak, melyek segitenek feloldani a PPP-rejtélyt. Bar az idésoros tesztelések soran
tobb esetben kointegracios eljarassal sem sikeriilt igazolni a PPP-t, de a becslések
pontossaga és a tesztek ereje a megfigyelések szaméanak novelésével fokozhato. Igy a
kilencvenes évektdl egyre elterjedtebbé valt a kointegralt panel becslési eljarasok
alkalmazéasa a PPP tesztelésében is.

A tanulmanyban adathiany miatt harom panelen vizsgaltuk meg a PPP empirikus
érvényességét haromféle kointegralt panel becslési eljarassal (DFE, MG, PMG).
Miutan az egységgyoktesztek alapjan meggy6zddtiink arrol, hogy a vizsgalt folyama-
tok valosziniileg egységgyokfolyamatok, lefuttattuk a becsléseket. A PPP igazolasa-
ban nem tekintettiik elengedhetetlen feltételnek, hogy az aranyossag és a szimmetria
hipotézise teljesiiljon, bar megvizsgaltuk azokat. A DFE-becsléssel minden mintan
talaltunk igazolast a PPP mellett, és a harom panel koziil az 1985. 1. negyedévtdl
2011. IV. negyedévig tarton értiik el a legjobb eredményt (mely a legtobb elméleti
feltevésnek megfelel), valoszintlileg azért, mert ez tartalmazza a legtébb megfigye-
1ést. Ezen a panelen a PMG-becsléssel is sikeriilt igazolast talalni a PPP empirikus
érvényessége mellett. Bizonyos esetekben a Wald-teszt nem vetette el az aranyossag
és a szimmetria hipotézisét, de csak e panel DFE-becslésénél van esély arra, hogy
mindkét hipotézis teljesiiljon.

Bér nem kaptunk egyértelmiien meggy6z6 eredményeket, de mindhdrom mintan
sikeriilt igazolni a PPP empirikus érvényességét legalabb egy eljarassal, ami nem te-
kinthet6 negativ eredménynek. Mindenestre az elmondhat6, hogy a hosszi tava kap-
csolatok megragadasahoz megfelelé modszertan (kointegracios eljaras) alkalmazasa
sziikséges. A panelbe rendezett adatokon végzett becslések pedig pontosabb képet
adnak a PPP empirikus érvényességérdl vagy annak hianyarél. igy a kointegralt panel
becslési eljarasok alkalmazasa hozzajarulhat a PPP-rejtély feloldaséhoz.
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Summary

PPP (purchasing power parity) explaining the long-run behaviour of nominal exchange rates is
one of the most fundamental theories in international economics. Its empirical validity is contro-
versial though, which is referred to as purchasing power parity puzzle in the literature. While many
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possible improvements of the baseline model were suggested, the importance of the appropriate
empirical methodology in testing PPP was given less attention. Since PPP describes a long-run
equilibrium relationship, the proper testing method involves testing for cointegration.

As the efficiency of panel estimations is greater because of the high number of observations,
this paper investigates the empirical validity of PPP with three cointegrated panel estimation meth-
ods (DFE [dynamic fixed-effects estimation], MG [mean-group estimation] and PMG [pooled
mean-group estimation]) on three samples. PPP was confirmed in all samples by DFE estimator.
The results matching most accurately the theoretical expectations were found in the 1985-2011
sample.
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