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Bevezetés

A Ko6zos Agrarpolitika (CAP) egyik legfontosabb célja, hogy megvalosuljon a
mezdgazdasagi termékpiacok térbeli integracidja az egyes orszagokon belil és a
kiilonboz6 tagallamok kozott. Egy térben integralt piacon az darinformdcidknak
hatékonyan kell aramolnia az egyes tagorszagok kozott. Az Eurdpai Bizottsag
allaspontja szerint a hazai kormanyzatoknak és szabalyozasnak eld kell segitenie az
informécidaramlds hatékonysaga szempontjabdl is egységes piac létrejottét. Egy kis
nyitott orszdg szdmara a piaci hatékonysagnak és a piaci informacidk terjedésének
legalabb két fontos politikai kdvetkezménye van. Az elsé a piaci er6félénnyel vald
visszaélésekhez kapcsolodik, amely relevans lehet a hazai élelmiszeripar piaci jelenlegi
szerkezete mellett. A masodik probléma a CAP mellett mikodtethetd belfoldi
agrartamogatasokhoz kapcsolodik. A tervezett kutatds az elsd problémakorhoz kivan

hozzajarulni.

A piaci térbeli integracidja fontos az élelmiszeripar troszt ellenes szabalyozasa
szempontjabol, mivel az ¢élelmiszerkereskedelem egyre koncentraltabba valik
Magyarorszdgon csakugy, mint Eurdpa mas orszagaiban. A vertikalis korlatozasok
megjelenésének leggyakoribb oka az élelmiszergazdasidgban az élelmiszerkereskedelem
novekvo koncentracidja (McCorriston €s tarsai, 2001). A piaci koncentracionak viszont
fontos kovetkezményei vannak a magyar piacon. Gyakran el6fordul, hogy az
¢lelmiszerkereskedelem koncentraltabb, mint az élelmiszeripar. Noha a hazai
¢lelmiszeripar koncentracidja eldrehaladott, de a magyar vallalatok nemzetkozi
mércével kicsik ahhoz, hogy az egységes FEuropai piacon, vagy a globalis
exportpiacokon versenyezzenek. Fontos kérdés tehat, hogy a hatékony versenypolitika,
amely az élelmiszeripart is szabalyozza, elfogadja, vagy 0sztonzi azokat az eszkozoket,
amelyek ezen agazatok versenyképességét ndvelheti. A kutatds szempontjabol dontd
kérdés, amely az élelmiszeripar szerkezeti atalakulasahoz kapcsolodd szabalyokra
vonatkozik, hogy mekkora is a magyar élelmiszerpiac nagysdga. Masképpen
fogalmazva, mennyire integralt a magyar élelmiszeripar az eurdpai piacba, melyek a

térbeli artranszmisszio jellemzoi a magyar és mas europai piacok kozott.



Az elmult évtizedben a mezOgazdasdgi arak alakuldsat elméleti és gyakorlati
szempontbol egyarant vizsgalta a hazai szakirodalom. Fertd (2000) ramutatott, hogy
elméletileg a mezdgazdasagi arak hosszi tavon csokkennek, illetve a pozicidik
romlanak az ipari drakhoz képest. Orbanné Nagy Maria (2002, 2003) vizsgalatai szerint
a magyar termeldi és fogyasztéi arak konvergédltak az EU-arakhoz, illetve szdmos
esetben mar az EU-csatlakozés el6tt el is hagytdk azokat. Bakucs és Fertd (2006) a
makrogazdasagi mutatok, valamint a mezdgazdasagi valtozok kozotti lehetséges
kolcsonhatast vizsgaltak. Eredményeik azt mutatjdk, hogy a mezdgazdasag termeldi
arindexe lényegesen nagyobb mértékben reagdl a makrogazdasagi kornyezet
valtozasaira, mint az ¢lelmiszerek fogyasztoiar-indexe. A masik kutatédsi irdny, kovetve
a nemzetkozi irodalmat, a kereskedelmi arrés, valamint a termeldi és fogyasztoi arak
kozotti transzmisszid vizsgalata volt. Mészaros és Popovics (2004), valamint Bakucs
(2005a) részletesen foglalkoztak az artranszmisszid nemzetkdzi irodalmaval, illetve
annak elméleti és modszertani hatterével. Bakucs (2005b) a hazai sertéshuspiacot
vizsgalva ugy talalta, hogy a hiedelmekkel ellentétben az artranszmisszid szimmetrikus,
mig Popovics és Toth (2006) eredményei szerint a magyar tejvertikumot aszimmetrikus
artranszmisszid jellemzi. Az ar—transzmisszids tanulmanyok azonban idaig csak a
kereskedelmi arrés idébeli aspektusaival és az élelmiszer-vertikumok kiilonb6zd szintjei
kozotti vertikalis kapcsolatokkal foglalkoztak. A mezOgazdasagi arak horizontalis,
illetve térbeli elemzésére idaig nem kertilt sor a hazai szakirodalomban (kivéve Bakucs

¢és Ferto, 2007).

A piacok {f6ldrajzi elkiiloniilése kiilondsen fontos a mezdgazdasagban, mert a
mezOgazdasagi termékek gyakran Omlesztett jellegliek és/vagy romlandok, s a
fogyasztas teriiletileg is elkiiloniilhet a termeléstdl, ezért a szallitas koltséges (Sexton és
tarsai 1991). A piac térbeli integracidja esetében is bizonyos 1d6 sziikséges, mig a kiilsé
sokkok hatasai megjelennek a térben elkiiloniilt piacokon. A tokéletleniil integralddott
piacokon azonban az arinformacié helytelen jelzéseket adhat a termeldi, valamint
marketing—dontések megalapozasahoz. Raéadasul eléfordulhat példaul, hogy az
allatdllomany egyik régioban csokken, mig a masikban nd, a regionalis &arak

divergéalnak, mert az ar—informécio terjedése a régiok kozott tokéletlen. Ilyenkor az



egyes régiok kozotti piaci arvaltozasok nem feltétleniil a relevans gazdasagi feltételekre
reagalnak (Goodwin és Schroeder 1991). A térbeli artranszmisszid jelenségét régota
vizsgéalja a nemzetkdzi szakirodalom. A probléma relevanciajat jol mutatja, hogy
empirikus modszerek egész sora fejlodott ki az artranszmisszid vizsgalatara a térben
elkiiloniilt piacokon (Fackler és Goodwin 2001). Az aradatok gyakran nem staciondrius
jellege miatt az Gjabb kutatdsi eredmények olyan 6konometriai technikdk alkalmazasat
hangstulyozzak, amelyek képesek kezelni a nem staciondrius, ellenben kointegralt
adatokat. Az eddigi tanulméanyok szinte kizarolag az Egyesiilt Allamok kiilonb6z6
részpiacaira koncentraltak (l4sd Fackler és Goodwin dsszefoglaldjat 2001), kivéve Serra
¢és tarsait (2006). Kiilonds modon azonban nem sziiletett eddig vizsgalat, amelyik a
kelet-kozép-europai  orszdgok mezOgazdasagi arainak térbeli  integracidjaval
foglalkozott volna. Az arak térbeli alakuldsa az atmeneti orszagokban talan még
nagyobb jelentdségli, mint a fejlett orszagokban, a piaci intézményrendszer

fejletlensége, illetve nem hatékony miikodése miatt.

A tanulmanyt ezt a hianyt kivanja potolni Magyarorszag esetében. Kutatasunkban a
Correction Model, VECM), illetve kiiszob-kointegracidés (Threshold Vector Error
Correction Model, TVECM) modszerekkel feltérképezni. A tanulmény a
kovetkezOképpen épiil fel: eldszor roviden attekintjiik az elméleti és modszertani
hatteret, majd ezutan a magyar tejvertikum fobb vondsait targyaljuk. Végiil a felhasznalt
adatokat, valamint az empirikus eredményeket mutatjuk be. A tanulmanyt a

kovetkeztetések, valamint tovabbi kutatasi kérdések megfogalmazasaval zarjuk.

1. Az arak térbeli integracidja - a nemzetkozi irodalmi attekintése

1.1. Az arak térbeli integracidjanak elmélete

crer

a mezdgazdasagi piacok hatékonysaganak elemzésére. A tokéletesen integralt piacok
altaldban hatékonyan is milkddnek. A regiondlis arkiilonbségek elméletének két

axiomajat Tomek és Robinson (2003) a kdvetkezoképpen hatarozta meg:



1. Barmely két, egymassal kereskedd régio vagy piac esetében az arkiilonbség egyenld a
transzferkoltségekkel.
2. Barmely két egymassal nem kereskedd régidé vagy piac esetében az arkiilonbség

kisebb, mint a transzferkoltségek.

Tekintslink két térben elkiiloniilt piacot, ahol egy adott termék éara ¢ id6pontban Py,
valamint Py. A két piacot integraltnak tekintjiik, ha az 1. piacon a termék ara egyenld a

szallitasi koltségekkel (Ky) korrigalt 2. piacot jellemzd arral, vagyis:

P =Py+ K, (1)

Kereskedni a két piac kozott csak akkor érdemes, ha |P;, — Py|> K, Masképpen
fogalmazva, az arbitrdzs biztositja, hogy a térben kiilonallé piacokon forgalmazott
foglalkozd kezdeti kutatasok jellemzden korrelacidos ¢€s regresszids technikakat
alkalmaztak. Ezek a korai kutatdsok altaldban az egy ar torvényét (Law of One Price,

LOP), annak valamilyen formé;jat tesztelték. Tekintsiik a (2) egyenletet:

Py =Po+ BiPx (2)

A LOP szigort verzidja szerint egy adott termék ara a térben eltérd piacokon
megegyezik, valamint az arak idében tokéletesen egyiitt mozognak. A (2) egyenlet
jeloléseit alkalmazva, a LOP szigort verzidja teljestilésének feltétele, hogy Bo = 0, és B;
= 1. Mivel a valdsdgban a szigori verzid6 meglehetdsen ritkan fordul eld, ezért
megfogalmaztak a LOP gyenge verzigjat, miszerint az arak kozotti kapcsolat csak
aranyaiban allando, szintértékiik a szallitasi és egyéb transzferkoltségek miatt

kiilonbozik. Ez a (2) egyenletben Py # 0 és B = 1 korlatozasokat jelenteni.

Az iddsorelemzés modszertana ujabb fejleményeinek kovetkeztében ma mar a térben

elkiiloniilt piacok horizontdlis integracidjanak egy tagabb fogalmat tesztelik

kointegracios eljarassal. Ebben az esetben a régidk 4rainak a hossza tavu



egyiittmozgasat vizsgaljak, az egy ar torvényének a gyenge, illetve erds verzidja

azonban tesztelhetd hipotézis marad.

1.2. Az arak térbeli integrdaciojanak modszertana

1.2.1. Empirikus mddszertan: stacionaritas

Az empirikus kutatdsokhoz aradatokat sziikséges alkalmazni, amelyek azonban az
esetek nagy tobbségében nem stacionariusok, igy a klasszikus 6konometriai modszerek
altaldban nem alkalmasak kezelésiikre. (Gyengén) staciondriusnak neveziink egy
iddsort, ha varhatd értéke és variancidja konstans, autokovariancidja pedig csak a
megfigyelések tavolsagatol és nem az idépontjatdl fiigg (Darvas 2004). Egy nem
staciondrius iddsor esetében tehat az iddsorok varhato értéke és/vagy variancidja idében

nem allando. Tekintsiik az alabbi elsé rendli autoregressziv, AR(1) folyamatot:
vi=pyer tet=...,-1,0,1,2,... ahol e fehér zaj. 3)

A (3) egyenletet stacionariusnak tekintjiik, ha |p| < 1, vagyis a stacionaritastesztek
tulajdonképpen ekvivalensek az egységgyokok (p=1) szdmanak tesztelésével. Mivel a
gyakorlatban egyszerlibb azt tesztelni, hogy egy valtoz6 szignifikdnsan kiilonbozik-e

nullatol, ezért a (3) egyenletet kissé atirva, a tesztegyenlet a kdvetkezd lesz:
Ay, =61 +e,, ahol 5=1-p, “4)

a nullhipotézis pedig: Hop:0=0, a H;:0<0 alternativ hipotézis ellenében. A nem
staciondrius, egy egységgyokot tartalmazo iddsort elsérendiien integraltnak nevezziik,
jelolése: I(1).

Maddala és Kim (1998) a leggyakrabban alkalmazott Bdvitett Dickey-Fuller
egységgyok tesztekkel kapcsolatos méret €s teszt eré problémak, valamint kedvezdtlen
kismintds tulajdonsagai miatt az Elliott, Rothenberg és Stock (1998) féle DF-GLS
egységgyok teszt alkalmazéasat ajanlja. A DF-GLS teszt, az ap=0 null hipotézist

vizsgalja az (5) regresszidban:



Aydt = agydt_1 + a;Aydt_j +...+ apAdt_p + ¢ (5)

ahol 1, a helyileg trend mentesitett y, idésor, amely attol fiigg, hogy a vizsgalt modellbe
konstanst vagy trendet illesztiink be. Egy linedris trendet tartalmazé modell esetében, a

(6) képlet segitségével kapjuk meg az ydt trend mentesitett sorozatot:
ydt =W —ﬁAO —ﬂAt- (6)

ahol a B’ és P -t ugy kapjuk meg, hogy az alabbi ; -t regresszaljuk z-n:

y=[y,(0-al)y,,..d-al)y,] (7)

z=[z,,(—al)z,,....,1-al)z,] (8)

Elliott, Rothenberg ¢és Stock érvelése szerint, ha a (9) és (10) egyenletekben

¢ =—Trogzitett értéket hasznaljuk a konstanst tartalmaz6é modellben, és c=-13.5

érteéket a linedris trend modellben, akkor a teszt ereje optimalis lesz:

z, =(Lt) )
- ¢
a:1+? . (10)

Egységgyok tesztek strukturdlis torés jelenlétében

Amennyiben a vizsgalt idésorok strukturalis toréseket is tartalmaznak, kimutathato,
hogy az altaldban alkalmazott (példaul Dickey-Fuller féle, vagy Elliott-Rothenberg-
Stock féle) egységgyok tesztek gyakran nem utasitjak el az egységgydk nullhipotézist
akkor sem, ha val6jaban a sorozat strukturélis torés jelenlétében staciondrius (Perron,
1989, 1997). Léteznek azonban egységgyok tesztek amelyek képesek kezelni a
problémat (Zivot-Andrews, 1992, Perron, 1989, Perron, 1997). A Perron (1989) teszt,

crer

ordinatatengely metszetben, a (12) egyenlet a trendben, mig a (13) egyenlet ugy az



ordinatatengely metszetben mind a trendben bekdvetkezd struktiralis torést képes

modellezni.
vi=a;+ pit + (0;—0;)DU, + ¢, t=1,2,....T (11)
yt=a1+ﬁ1t+(ﬂ2—ﬂ1)DT,+et, t=1,2,....T (12)
Vi = o +ﬂll‘ + (062— OC])DU; + (ﬂg—ﬂJ)DTt +e, t=1,2,....T (13)
t ha t>TB
ahol, DTt - , ,
0 masképpen
1 ha ¢>7TB
és DUt: ., .
0 masképpen

A Perron (1989) teszt hatranya, hogy eldére sziikséges ismerni a potencialis toréspont
bekovetkeztének az iddpontjat. Erre van lehetdség amennyiben gazdasagpolitikai,
makrodkonomiai vagy egyéb hattér-informaciok rendelkezésre allnak. 1997-ben
publikalt tanulmanyaban, Perron a korabbi egységgyok tesztet ugy modositotta, hogy
az képes endogén modon keresni az esetleges toréspontokat (vagyis nem sziikséges a
priori informacié a teszt elvégzéséhez). Az eljaras lényege, hogy minden lehetséges
toréspontra (gyakorlatilag a megfigyelések 80%-ra) kiszdmoljuk a Student féle ¢
statisztikakat, majd a legkisebbnek megfeleld idépontot tekintjiik toréspontnak, hiszen

ez a legkedvezObb az egységgyok nullhipotézis elutasitdsa szempontjabol.

1.2.2. Empirikus médszertan: kointegracio

Tobb nem stacionarius, illetve nem kointegralt iddsor esetben a klasszikus legkisebb
négyzetek elvére (Ordinary Least Squares, OLS) alapozott regresszio, valamint a
standard statisztikai tesztek torzitott becsléseket ¢és/vagy értelmetlen regressziot
eredményeznek. Ezért az Ujabb kutatdsok kointegracios technikdkat hasznalnak,

amelyek alkalmasak a nem stacionarius idésorok modellezésére.

A két leggyakrabban alkalmazott kointegracid-teszt az Engle—Granger kétlépcsds

modszer (Engle és Granger 1987, valamint a Johansen-féle tobbvaltozos eljaras,



Johansen 1988). Engle ¢és Granger a kointegracios kapcsolat reziduumainak
stacionaritds vizsgalatara alapozzdk tesztjiket. El0szor egy klasszikus OLS-
regresszioval becsiiljik a hosszii tavi kapcsolatot, majd az innen szarmazd
reziduumokat egységgyok—teszteknek vetjiik ald. Ha a nem stacionaritds nullhipotézis

elutasithato, akkor a valtozokat kointegraltaknak tekinthetjiik.

A Johansen eljaras elénye, hogy egynél tobb kointegracidés kapcsolatot (vektort) is
kezelni tud, valamint, hogy a VECM-rendszer hosszil tava egyensulyi ponthoz valo
igazodasi sebessége konnyen kiszdmolhato. Az eljards a tobbvaltozos autoregressziv
kornyezetbe dgyazott Maximum Likelihood (ML) mddszer, ahol a fehérzaj-reziduumok
eléréséhez sziikséges szamu késleltetett valtozot is bevesziink a modellbe. A teszt soran
az (14) egyenlethez hasonld vektorhiba-korrekciés modellt (Vector Error Correction

Model, VECM) becsliink:

AZ, =142, + ..+ A Z ) + 12 + YD + uy, (14)

ahol Z, = [P, P,/ ’, egy (2x1) a két régio 1(1) arait tartalmaz6 vektor, I, ....I x4, a rovid
tav paramétereket (esetiinkben a valtozok elsé differencidinak késleltetett értékeit)
tartalmazé (2x2) vektorok, /7 a hosszu tdva paramétereket tartalmazo (2x2) matrix, ¥
egy (2x11) paraméter matrix, D 11 szezonalis dummy (amennyiben sziikséges) valtozo,

és u, a fehér zaj sztochasztikus komponens.

Il = aff’, ahol az o matrix a egyensulyi allapothoz vald igazodas sebességét méri, f
matrix pedig a valtozok kozott 1étez6 maximum (n—1) kointegracids kapcsolatot tartal—
mazza. A konstans, valamint a lineéris trendtdl fiiggden a (14) egyenletbdl kiilonb6zo
modelleket lehet alkotni. Harris (1995) a gyakorlatban eléfordul6 eseteket M1, M2, M3,
M4 modelleknek jeloli, és a kovetkezdképpen hatarozza meg: az M1 modell nem tar—
talmaz konstanst, az M2 esetében a konstans a kointegracids térre van korlatozva (jelen
tanulmanyban ez példaul a régidk kozotti szallitasi koltség abszolut értékét jelolheti), az
M3 modellben a konstans nincs korlatozva, €és trendet nem tartalmaz — ebben az esetben

a hossza tavia, valamint a rovid tdva modell konstansainak egy kombinécioja kozos

10



értekként keriil a rovid tavii modellbe, az M4 esetében pedig a kointegracios tér a

linearis iddtrendet is mint determinisztikus valtozot tartalmazza

Mivel altalaban nem tudhatjuk eleve, melyik a helyes a fenti modellek koziil, a Pantula-
elvet (Harris 1995) alkalmazhatjuk, hogy egyszerre teszteljik a helyes modell-

specifikéciot, valamint a kointegracio rangjat.

A VECM-modellben a késleltetés hosszat az Akaike informacios kritérium (AIC) és a
Schwarz—Bayesian-kritériumok (SBC) segitségével valasztjuk ki, majd a nyom- és

maximum sajatérték-statisztikakkal teszteljlik a kointegraci6 rangjat.

Az egységgyok tesztekhez hasonldoan, amennyiben a valds adatgeneraldsi folyamat
rezsimvaltast is tartalmaz, akkor a Johansen 1988 kointegracids teszt nagy
valdszinliséggel nem utasitja el a ,,nincs kointegracié” null hipotézist. Ilyen esetben a
Johansen (2000) modszert alkalmazhatjuk, amely gy képes a kointegracio tesztelésére,
hogy figyelembe veszi a rezsim valtasokat. Az eljaras tulajdonképpen a Johansen (1988)
moédszer maximum két strukturalis torést befogadd altalanositdsanak tekinthetd (15
egyenlet):
,B ' Zt_] p-l P 4
AZ, :a[ j[ J+7Et +Y TAZ,  +>.> Kk,.D,,  +u, (15)
u)\ tE, P i1 =2
ahol a valtozoék valamint paraméterek jelentése megegyezik a (14) egyenletben
szereplokével. E;, =(E;; E...Ey)’ egy q dummy valtozobol allo vector, ahol Ej; = 1
amennyiben a r-dik megfigyelés a j-dik periodusba tartozik és 0 masképpen, D;.; egy
impulzus dummy valtozo, amely egyenld 1-el ha a #-dik megfigyelés a j-dik periddus i-
dik megfigyelése. és célja hogy a megfeleld reziduumokat nullava valtoztassa. I és K;;
a rovid tavlh paramétereket tartalmazd matrixok, a a hossza tava egyensulyi ponthoz
igazodas sebessége, f a hosszl tava kointegracios egyiitthatok, mig ¢ a hosszu tavia

kapcsolat konstansa.
Amennyiben a kointegracios kapcsolat kimutathato, vagyis az drak hosszu tdvon egyiitt

mozognak, két hipotézist tesztelhetiink. Az elsé nullhipotézis, hogy B kointegracios

vektor (1, —1) elemekbdl all. Amennyiben a nullhipotézist nem utasithatjuk el, a
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piacokat tokéletesen integraltak tekinthetjiik, ha azonban -elutasitjuk, akkor nem
tokéletes integraciordl beszéliink. A masodik hipotézissel a piacok kozotti hosszl tava
oksagi viszonyt tesztelhetjilk. Ha a (14) vagy (15) egyenlet a vektora egy tetszdleges
soranak minden eleme nulla, akkor a P vektor kointegraciés egyiitthatoi 4altal
meghatarozott hiba—korrekcids tag nem kertil be az illetd sornak megfeleld egyiitthatd
rovid tavi mozgasat modellezé egyenletbe, a valtozo pedig gyengén exogén lesz a
rendszerre nézve. Amennyiben egy kointegracids vektorunk van (két valtozo esetében
ez a maximum), akkor a gyengén exogén valtoz6 hosszi tavon Granger-féle ok-okozati
Osszefliggésben all a masik valtozoval (Harris 1995), igy tehat megtudhatjuk: a két
térben elkiiloniilt piac arai koziil melyik a dominéns, illetve milyen irdnyban terjed az

arinformacio.

1.2.3. Empirikus modszertan: kiiszob-kointegracio

Az eddig ismertetett eljarasok azt feltételezik, hogy a horizontélis artranszmissziot
megalapozo funkciondlis kapcsolat alapvetden linearis. A linearis modszerek
alkalmazdsit azonban tobben (példaul Barrett 2001, Fackler ¢és Goodwin 2001,
Goodwin ¢és Piggott 2001) is kritizaltdk, mivel nem veszi figyelembe a tranzakcids
koltségek természetébdl adddd tulajdonsdgokat. Eszerint 1étezhet egy bizonyos
ugynevezett semleges sdv, ahol az arak nem integraltak, vagyis nem kapcsoldédnak
egymashoz. Ha azonban a piaci sokkok kivaltotta arkiilonbség meghalad egy bizonyos
kiiszobot, az arbitrazs] miikodésbe 1ép, és kiegyenliti az arakat. A két arvaltozo kozotti
kointegracios kapcsolat inaktiv addig, amig a rendszer az egyensulyi ponttol til messze
nem csuszik. A semleges savon tul azonban a kointegracio aktivalodik. Masképpen
fogalmazva, a kiiszob-kointegraci6 akkor valosul meg, ha a rendszer kiillonb6z6 modon
reagal a nagy sokkokra (vagyis a kiiszobértéknél nagyobbakra), mint a kis sokkokra.
Altalaban a tranzakcios koltségek nagysagrendjére vonatkozé adatok nem, csupan
aradatok dallnak rendelkezésre. A nem linedris artranszmisszid az ugynevezett
kiiszobhiba-korrekcidos (Threshold Vector Error Correction Model, TVECM)
modellcsaldd segitségével tesztelhetd. Tong (1983) volt a legelsd, aki nem linearis

kiiszobiddsor-modelleket alkalmazott. Tsay (1989), illetve Balky és Fomby (1997)

! Kiegyenlit§ kereskedelem, az egyik piacon véasarolt dolog azonnali eladasa egy masik piacon az arfolyamkiilonbség érdekében.
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fejlesztették ki a kiiszob tipusu autoregressziv folyamatok tesztelési procedurajat.

Tekintsiik a kdvetkezd autoregressziv folyamatot:

X1t—ﬂ1xzt—ﬁzxst —. .. ﬁkxkﬂt =V (16)

ahol v,=pv, ;+¢. Mint kordbban az egységgyokokrdl szold részben targyaltuk, ha |p|
egyhez kozelit, akkor v; nem stacionarius. Balke és Fomby a kdvetkezdképpen

hatarozzak meg a kiiszob-autoregressziot:

@) (17

— p(l)a ha | Ut—l |S c
p 7, halv_|>c,

ahol ¢ a kiiszobérték, amely elhatarolja a két egymast valtd rendszert. A (17) egyenlet
konnyedén kiterjeszthetd tobb kiiszobértékre is. Tanulmédnyaikban Goodwin és Holt
(1999), Goodwin és Harper (2000), valamint Goodwin és Piggott (2001) el6szor a Tsay
(1989) altal szerkesztett teszt segitségével vizsgaljak a rendszer nem-linearitasat, majd
amennyiben a linearitds nullhipotézist elutasitjak, egy kétdimenzionalis racskeresést
alkalmaznak a kiiszobértékek meghatarozasara. A szerz6k két modszert ismertetnek a
kiiszobértékek megallapitasara. Az elsé egy racsmodszerrel keresi a kiiszobértéket,
amely maximalizalja a likelihood fiiggvényt (Obstfeld és Taylor 1997 nyomén), a masik
pedig minimalizalja a hibakritérium négyzetosszegét (eloszor Balke ¢és Fomby
alkalmazta, 1997-ben). A (18) egyenlet példa egy két (cl és c2) kiiszobértékkel

rendelkez6 hiba—korrekcios modellre:

K
a' +Z(ﬁjl'Apt2—j+1)+¢1ECTt—l +7,, ha ECT,, <¢

J=1

K
Apzl ={a’ +Z(ﬁ_?Apf_j+l)+¢2ECT,_l +7:,, ha ¢ <ECT,, <c, (18)
=

K
a’+ Z(ﬁ;‘Aptz—jH)"i' ¢3ECT,_1 +7,, ha ECT,_, > ¢,
=

Az egyik legkorszeriibb (az empirikus elemzésben immar széles korben alkalmazott)
Hansen- és Seo-féle (2002) mddszer, amely kétvaltozos rendszer esetében Maximum

Likelihood becsléssel egyszerre keresi (racsmoddszerrel) a kointegrald vektor (f)
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elemeit, valamint a kiiszobértéket. A szerzOk eredeti jeloléseit haszndlva a modell a
kovetkezo:

Mt:{A'Ile(ﬂ)+u[, ha WH(ﬂ)S}/

(19)
A X (B)+u, ha w,(B)>y,

ahol Xi; p dimenzioji I(1) idésorok, amelyek S vektorral kointegralnak, wi(B)=P x;
pedig az 1(0) hibakorrekcios tag. Az igy kapott kiiszobérték szignifikancidjat, vagyis
hogy a folyamat természete linearis vagy kiiszob-kointegraciot kovet, egy Lagrange
tipust statisztikdval lehet tesztelni. A tesztstatisztika nem rendelkezik bizonyitott
eloszlasi elmélettel, emiatt a kritikus értékek tablazatba foglalasa sem lehetséges, ezért

kilon-kiilon minden becsiilt TVECM esetén szimulalni kell dket.

1.3. Az arak térbeli integrdacioja vizsgalatanak empirikus eredményei kiilonos

tekintettel az eurdpai vigsgalatokra.

crer

foglalkozik, ezek nagy része azonban az Egyesiilt Allamokra koncentral (Iasd Fackler és
Goodwin, 2001 0Osszefoglaldjat). A kovetkezdkben ezért elsésorban a 2000 utdni
tanulmanyok eredményeit ismertetjiik lehetdség szerint az eurdpai piacokra

koncentralva.
1.3.1. Az arak térbeli integracidja a buzapiacon

A nemzetkdzi buzapiac integraciojardl szolo irodalom két nagyobb csoportba oszthato.
Az elsd tipusba azok a tanulmanyok sorolhatok, amelyek motivacioja a tokéletlen
verseny vizsgéalata a nemzetkdzi buzapiacon. A tokéletlen verseny 1étét a buzapiacon
azzal indokoljék, hogy az &t legnagyobb exportilé orszag/régio (Egyesiilt Allamok,
Kanada, Ausztralia, Eur6épai Unid, Argentina) aranya meghaladja a 80 szédzalékot a
vildg agrarexportjdban. Mohanty és szerzotarsai (1999) a nemzetkozi buzapiacot
vizsgaltdk meg 1981-1993 kozott kointegracidos és  hibakorrekciés modelleket
alkalmazva. Eredményeik szerint Egyesiilt Allamok, Ausztralia, Eurépai Unié és

Argentina reagalnak a kanadai 4rdontésekre, mig Kanada egyaltaldn nem reagél a tobbi
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partner armozgésaira, kivéve Ausztraliat, Hasonléan, az Egyesiilt Allamok is fontos
szerepet jatszik a mas exportdr ardontéseiben. A tobbi exportald orszag, Eurdpai Unio,
Argentina reagalnak a kanadai és Egyesiilt Allamokra, de nem befolyasoljak a vizet.
Varakozasaikkal ellentétben a nemzetkdzi buzapiacon nem lehetett kimutatni, hogy

lenne egy arvezetd piacon.

Mainardi (2001) kiisz6b ¢és sima 4atmeneti kointegraciés (smooth transition
cointegration) modellt alkalmazott a harom legnagyobb buizatermel6 orszag (Argentina,
Ausztrilia és az Egyesiilt Allamok) 4rainak vizsgalatira 1973 és 1999 kozott
negyedéves adatokat felhaszndlva. A sima atmeneti kointegracioval kapott eredmények
szerint az artranszmisszid az orszagok kozott aszimmetrikus. Minden szerepld reagél, ha
a piaci ar Argentindban a hosszl tava egyensulyi ar ald esik 20 szézalékkal. Ez az arany
75-80 széazalékra valtozik, ha azonos aranyu pozitiv arsokk torténik. Sem a lineéris, sem
a nem linearis modell nem képes megkiilonbdztetni a nem linearitds forrasat. A nem
linearitds szarmazhat a valtozo piaci koriilményekbdl vagy a dominans szerepldk piaci

erejének valtozasaibol.

Goshray (2002) az aszimmetrikus artranszmissziot vizsgalta a vildg bluzapiacan az 6t
legnagyobb szereplére (Egyesiilt Allamok, Kanada, Ausztralia, Eurdpai Unid,
Argentina) kiiszob autoregressziv (TAR) és momentum kiisz6b autoregressziv (MTAR)
kointegracios modelleket alkalmazva 1980 ¢és 1998 kozott havi adatokat hasznalva. Az
eredmények arra utalnak, hogy a vildg buzapiaca erdsen integralt, és kevés bizonyiték
van az aszimmetrikus artranszmissziora. Ahol aszimmetria 1étezik, annak oka a buza

eltéré mindsége, amely a végsO felhasznalas eltérd céljaira vezethetd vissza.

Bessler ¢és szerzétarsai (2003) nemzetkdzi buzapiac ardinamikajat vizsgaltdk meg
hibakorrekcios modell és aciklikus grafok segitségével az 6t legnagyobb termeld
esetében 1981 és 1999 kozott. Ugy talaltak, hogy Kanada és Ausztralia, ahol allami
kereskedelmi ligynokségek léteznek, arai nem kointegraltak hosszii tdvon, mig az
Eurdpai Uni6, Argentina és az Egyesiilt Allamok arai kozott létezik hosszi tava
kointegraci6. Ez arra utal, hogy az éllami marketing iligyndkségek piaci ereje miatt

ebben a két orszagban hosszu tavon eltérhetnek a vilagpiaci egyensulyi araktol. Az
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Eurdpai Unid és Argentina reagél a hosszu tavl sokkokra, mig a masik harom orszag
nem. A szamitdsok azt mutatjak, hogy Kanada képes a vilagpiaci arakat befolyasolni,
kiilonosen rovidtavon. Az Egyesiilt Allamoknak viszont kevésbé van dominans szerepe
a rovidtavon a blza vildgpiacara. Hasonldéan Mohanty és szerzotarsai vizsgalatahoz
(1996) a szerzok gy talaltik, hogy az Egyesiilt Allamok nem képes izolalni magat a

kanadai piac eseményeitdl.

crer

nemzetkozi irodalom. Spriggs és szerzétarsai (1982) az Egyesiilt Allamok és Kanada
arvezetd szerepét vizsgaltdk Granger oksagi teszttel. A szerzOk nem talaltdk
bizonyitékot arvezetdi szerepre az Egyesiilt Allamok és Kanada kozott. Gilmour és
Fawcett (1987) hasonl6 eredményre jutott, hogy egyik orszagnak sincs arvezetd szerepe.
Mohanty és szerzOtarsai (1996) azonban ugy érveltek, hogy a Granger oksag inkdbb a
rovid tavi dinamikara koncentral, mint a hosszl tavl kapcsolatokra. Ezért a szerzok
hibakorrekcidos modellt alkalmaztak, amely képes a rovid és a hosszu tavl dinamikat
egyidejiileg vizsgalni. Szamitasaik szerint a két orszag viszonyaban Kanaddnak van
arvezetd szerepe. Mohanty és Langley (2003) kointegraciés ¢és hibakorrekcios
modelleket alkalmazva Gigy talaltdk, hogy a buzapiac integraciéja az Egyesiilt Allamok
¢s Kanada kozott jelentdsen javult a NAFTA megallapodast, illetve a Western Grains
Transportation Act (WGTA) megsziintetését kovetden. Ezeknek a vizsgalatoknak a
legfobb korlatja, hogy azt feltételezik, hogy az alkalmazkodas az egyensulyhoz
szimmetrikus, amely azt implikdlja, hogy a versenyz0 arak reakcidja az 4&rak
csokkenésére illetve novekedésére egyenld. Goshray (2007) ezért TAR és MTAR
kointegracidos modelleket alkalmazva ujra megvizsgéalta a kanadai és az egyesiilt
Eredményei szerint létezik hosszi tavii kapcsolat az Egyesiilt Allamok és Kanada
buzapiaca kozott, tovabba talalt egy strukturalis torést a hosszu tava kapcsolatban. A
szamitasok arra utalnak, hogy az arak szimmetrikusak reagalnak a strukturalis torés elott
¢és aszimmetrikusan utdna. Ez az eredmény részben a WGTA megsziinése, illetve az
eltérd buzamindségre vezethetd vissza. A szerzé gy talalta, hogy az Egyesiilt Allamok
arai nagyobb érzékenységet mutatnak a kanadai arak csokkenésére, mint azok

novekedésére. A kanadai buzaarak viszont fiiggetleniil alakulnak az Egyesiilt Allamok
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buzaaraitol. Hasonléoan a kordbbi tanulmdnyok eredményeihez, a bonyolultabb
modszerek is megerdsitették Kanada arvezetd szerepét az Egyesiilt Allamokkal

szemben.

Az eurdpai biizapiacré] tanulméanyok szama meglehetésen korlatozott. Erdekes modon
két gazdasagtorténeti kutatas is foglalkozik ezzel a témaval. Ejrnaes és Persson (2000) a
piaci integraciot és a szallitasi koltségek hatasat vizsgéltak Franciaorszagban 1925 és
1903 kozott kiiszobhiba-korrekcids modellt alkalmazva. Eredményeik szerint a piacok
kozel voltak egymashoz, akar a kdzépkorban, és a sokkok az egyensulyi kiiszobhoz két-
harom hét alatt alkalmazkodtak. A tavolabbi piacokhoz vald alkalmazkodas sebessége

néhany héttel késobb tortént. Szemben a korabbi tanulmanyokkal, amelyek a buzapiac

crer

crer

integralt volt. A piaci integracio folyamatosan er6sddott a 19 szdzad soran, a buzapiacon
ez a folyamat sokkal gyorsabb volt, mint mas mezdgazdasagi termékek esetében. A
buzaarak konvergencidja az 1840-es évek végén kezdddott meg és Ujrafolytatodott az
1870-1880-as években az olasz egyesités kovetd rovid divergencia utan. A nemzeti
szintli konvergencia a tengeri szallitas fejlodését kovetden tortént meg, amikor az olasz

piacok megnyiltak a tengerentuli termeldk el6tt.

crer

tagorszagban (Franciaorszag, Németorszag, Egyesiilt Kiralysag) kiilonos tekintettel arra
hogyan hatott CAP reform a hosszu tava alkalmazkodas sebességére. A szerzok
negyedéves adatokat hasznaltak az 1976-1999 kozotti idészakra SUR hibakorrekcios
modellt alkalmazva. Az eredmények szerint az eurdpai buzapiacon erds bizonyiték van
az egy ar torvényének érvényesiilése mellett. Az EU-ban lezajlott piacliberalizélés
novelte a hazai arak és a viladgpiaci arak egyiittmozgésat az Uruguay-i forduld utani

1doszakban.

Dawson és szerzotarsai (2006) az arpa és a buza ara kozotti kapcsolatot vizsgaltak a

Londoni hataridés piacon 1996 és 2002 kozott. A szerzOk hossza tavi kapcsolatot
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talaltak a két termék arai kozott. Ugyanakkor szignifikans strukturélis torés volt 2000
oktoberében, amikor a CAP intervencios arakat csokkentették. Az eredmények arra
utalnak, hogy az arpa és a buzapiac tokéletesen integralt. A Granger oksagi elemzés azt

mutatta, hogy az arpa ara okozza a blza arat.

1.3.2. Az arak térbeli integracioja a huspiacon

crcr

jelenlétében. Hibakorrekcios €s kiiszobhiba-korrekcids modellt alkalmazott a német és a
holland sertéshuspiac elemzésére az 1989 és 2001 kozotti iddészakban heti adatokat
felhasznalva. Eredményei szerint a rovid tava reakcidknak a késleltetett arvaltozasokra
csak Németorszagban van szignifikdns hatdsa a német vagy a holland sertés
arvaltozasokra. Mig az ECM modell eredményei azt mutattdk, hogy hosszu tavon
mindkét piac arai reagalnak a hosszu tava egyensulytol valo eltérésre addig a TVECM
modell szerint ez a hatds csak a német sertéspiac esetében szignifikans. A szamitasok
megerdsitik, hogy a német és a holland sertéshtispiacok kozott szignifikans tranzakcios

koltség talalhato.

crer

egységes piac létrejotte utan nem linearis kiiszob modelleket és nem paraméteres
modszereket alkalmazva. A szerzOk heti adatokat hasznaltak 1994-2004 kozott
Németorszag, Spanyolorszag, Franciaorszag ¢és Dénia esetében, amelyek az EU vezetd
sertéshiis termeldi és kereskeddi. Mindkét maodszerrel Ggy talaltdk, hogy a sertéspiacok
az EU-ban integraltak, ahol létezik térbeli artranszmisszid. A nem paraméteres
modszerek altalaban magasabb foku artranszmissziot mutattak, mint a kiiszob modellek.
A szerz6k mindkét modszerrel Uigy talaltdk, hogy az artranszmisszid6 Németorszag és
Déania ¢és Franciaorszag kozott aszimmetrikus, Németorszag javara. Tovabba az
artranszmisszid szimmetrikus Németorszag és Spanyolorszdg kozott. A negativ
arkiilonbségek Németorszag és Dania vagy Franciaorszag kozott gyorsan korrigalodtak,
mig a pozitiv arkiilonbségek sokkal lassabban. Németorszag és Spanyolorszag kozott az
alkalmazkodas gyorsasaga azonos volt fiiggetleniil az arkiilonbségek eldjelétol. A

szerzOk szerint ezek az eredmények azzal magyarazhatok, hogy Németorszag és
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Spanyolorszag kozott nagy a fizikai tavolsag és a kereskedelem is kevésbé intenziv,
mint a tobbi orszadg par esetében. Tovabbi érdekes eredmény, hogy a tranzakcios
koltségek savja nagyobb volt, amikor az artranszmissziot a legnagyobb importal6 illetve
a legnagyobb exportadld orszadg kozott vizsgaltak. Ez arra utal, hogy az importald
orszagban a sertésarak nagyobb tranzakcids koltséget tartalmaznak, mint az exportalo

orszagban.

Jalonoja ¢és szerzétarsai (2006) a finn és a német sertéshus illetve marhahts piacok
szerint a mindkét orszagban a marhahus éarak staciondriusak voltak, ezért a finn
marhahus arak nem kointegraltak a német marhahts arakkal. Kovetkezésképpen az
import marhahtst valdszinilileg kiilonb6z6 termékként kezelték a finn fogyasztok. A
sertéshlispiacon azonban szignifikans kointegracio volt kimutathatdé. A Granger oksagi
elemzés szerint az informaciok a két piac kozott egyirdnyliak, nevezetesen a német arak
okozzék a finn arakat. A szerzok taldltak hossz tava kapcsolatot a finn €s a német
sertésarak kozott, de az alkalmazkodds sebesség alacsony volt a nemzetkozi
irodalomban eddig talalt értékekhez viszonyitva. Rovidtavon a német sertésarak hatasa
a finn sertésarakra elhanyagolhat6 volt. Ezt azzal magyarazzak, hogy a késleltetett finn
sertésarak dominaltdk a finn sertéspiac rovid tava dinamikéjat. A kiiszobkointegracids
modellben aszimmetrikus kointegraciot talaltak hosszu tavon. A német sertés arakban
bekovetkezett pozitiv sokkokra a finn sertésarak gyorsabban reagaltak, mint a negativ
sokkokra. Az eredmények ezért nem tamasztjadk ala a feldolgozok és kereskeddk
oligopol piaci helyzetébdl fakadd eréfolényének kihasznalasat. A finn sertésarak
relative alacsony alkalmazkodéasi sebessége a német sertéspiacokon tortént
arvaltozasokra arra utal, hogy rovid tavon a feldolgozok képesek tompitani a
nemzetkdzi piacokon tdrtént nagyobb aringadozéasokat. A lassu alkalmazkodas masik
lehetséges oka a termeldk ¢és a feldolgozok kozott szerzddéses kapcsolatokra vezethetd

vissza.

Vollrath és Hallahan (2006) az Egyesiilt Allamok és Kanada huspiacainak térbeli
integraciojat vizsgaltak kiilonds tekintettel a CUSTA ¢és a NAFTA kereskedelmi

crer

19



arsorozatok mellet bevonja a vizsgalatba azokat a tényezdket, amelyek még
befolyasolhatjdk a piaci arkapcsolatokat, mint az alkalmazkodas késleltetése, az
arfolyamvaltozasok, és a kereskedelempolitikai korlatozasok valtozasait. Két modszert
alkalmaznak, egyrészt a szokdsos LOP modellt, amellyel a piacok térbeli hatékonysagat
elemzik. Méasrészt, egy VAR modellt, amellyel a piacok dsszekapcsolodasat vizsgaljak.
Az empirikus elemzés szerint a csirke piaca a két orszagban szegmentalt, amely azért
nem meglepd eredmény, mert baromfiszektor kindlati menedzsment altal irdnyitott
szektor Kanaddban. A kanadai ¢és egyesiilt dllamokbeli sertéspiac jobban integralt, mint
a kanadai ¢és egyesiilt dllamokbeli marhahuspiac. A marhahuaspiac alacsonyabb foku
mindségi standardok kiilonbségeire vezetik vissza. A masik szignifikans korlatnak a két
orszag kozotti arfolyamok bizonyultak. Erdekes eredmény, hogy a huspiacok sokkal
kevésbé integraltak, mint ahogy azt a kutatok a kereskedelmi korlatozasok lebontasa

utan vartak volna.

2. A kivalasztott piacok bemutatasa

2.1. A kivdlasztott piacok jellemzoi Magyarorszagon

2.1.1. A biazapiac Magyarorszagon

A gabonaféléken beliil a buzatermelésnek meghatarozd szerepe van, a gabonafélék
teriiletén beliil 2006-ban 38 szazalékot tett ki az aranyuk. A buzatermelésre hasznalt
foldteriilet 54 szazalékan az egyéni gazdasagok termelnek. A buzatermelésre hasznalt
foldtertilet 1 és 1,1 millio hektar kozott ingadozott leszdmitva az 1999-es évet. A
termelés és a termésatlagok az id6jards fliggvényében erdteljesen ingadoztak. A
buzatermelés 2,6-6 millio tonna, mig a termelésatlagok 2,6-5,1 tonna/hektar kozott

mozogtak (1. tdblazat).
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1. Tablazat. A buzatermelés fontosabb mutato

ezer hektar ezer tonna kg/hektar

1996 1193 3910 3280
1997 1247 5258 4210
1998 1183 4 895 4140
1999 734 2638 3590
2000 1 024 3692 3600
2001 1206 5197 4310
2002 1110 3910 3510
2003 1114 2941 2 640
2004 1174 6 007 5120
2005 1131 5088 4500
2006 1075 4376 4070

2.1.2. A sertéspiac Magyarorszagon

A sertésallomany drasztikusan csokkent a kilencvenes évek elsd felében. Az elmult tiz
évben a sertések szama 3,8 ¢és 5,5 millio kozott mozgott, az utdobbi években a szezonalis
ingadozasok mellett Iényegében stagnalt. A sertéstartasban az 1990-es évek elején még
domindld egyéni gazdasdgok szerepe fokozatosan csokkent, 2006-ban minddssze 37

szazalékat adtak a sertéstermelésnek (2. tablazat).

2. Tablazat. A sertések szama (ezer darab) és az egyéni termeldk ardnya a

sertéstermelésben

Ev sertések szama egyéni termeldk aranya

1995 5032 52,8%
1996 5289 53,2%
1997 4931 53,7%
1998 5479 55,5%
1999 5335 54,9%
2000 4834 48,6%
2001 4822 50,3%
2002 5082 48,2%
2003 5138 46,3%
2004 4059 41,6%
2005 3853 39,5%
2006 3987 36,8%

Forras: KSH: Stadat adatbazis
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Az atlagos sertésdllomany nagysaga lizemtipusonként egyértelmiien mutatja a hazai
sertéstermelés dudlis szerkezetét. Az atlagos sertésallomany nagysaga az 0sszes lizemre
vetitve egy ndvekvO trendet mutat, a vizsgalt idészakban 56 szazalékkal ndvekedett,
2006-ban 16 darab bolt. Azonban ez az atlag szam eltakarja az {izemtipusonként
meglévd Oridsi kiilonbségeket. Az egyéni gazdasdgok 2006-ban atlagosan 6 darab
sertést tartottak, mig a gazdasagi szervezetek 4191 darabot. Az atlagos sertésszam
azonban mindkét csoportban emelkedett, amely a koncentracié ndvekedését mutatja a

sertéstermelésben, lasd 3. tablazat:

3. Tablazat. Az atlagos sertésallomany nagysaga lizemtipusonként

Ev Egyéni gazdasigok Gazdasagi szervezetek Osszes
1996 5,6 3836 10,2
1997 5,0 4177 9,3
1998 5,6 4595 10,2
1999 5,9 4484 10,7
2000 52 3374 10,6
2001 6,3 3891 12,7
2002 7,0 4137 14,5
2003 5,2 3903 11,3
2004 6,7 3884 16,0
2005 6,6 4164 14,2
2006 6,3 4191 15,9

2006/1996 105% 111% 156%

Forras: KSH: Stadat adatbazis

A sertést tartd gazdalkodok szama drasztikusan csdkkent, szdmuk 2006-ban minddssze
46 szazaléka volt a 10 évvel kordbbinak. A 4. tablazat azt mutatja, hogy a csokkenés
iiteme jelentdsen eltér lizemtipusonként. Az egyéni gazdalkodok szdma 46 szazalékkal,
mig a gazdasagi szervezetek szama 9 szdzalékkal esett vissza a vizsgalt iddszakban. A

szamok megerdsitik a sertéstermelésben végbemend koncentraciot.
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4. Tablazat. Az sertést tartdo gazdalkodok szdma lizemtipusonként

Egyéni gazdasidgok Gazdasigi szervezetek Osszes

Ev
1996 540000
1997 529000
1998 539000
1999 496000
2000 456000
2001 379000
2002 348 795
2003 434 135
2004 344 278
2005 270 906
2006 250 297
2006/1996 6%

652
547
531
537
736
623
637
681
610
581
594
91%

540 652
529 547
539 531
496 537
456 736
379 623
349 432
434 816
344 888
271 487
250 891
46%

Forras: KSH: Stadat adatbazis

2.2. A kivilasztott piacok jellemzdi Eurépai Uniéban’

2.2.1. A buzapiac az Eurdpai Unioban

Az Europai Uni6 buzatermelése 100 milliié tonna koriil mozog.

5. Tablazat. A buzatermelés az Eurdpai Unidban (ezer tonna)

1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003
2004
2005
2006

EU 15
na
948958
103888,4
976562
105182,4
91640,5
104132,7
90637,8
112321,2
102065,6
99755,1

Németo.
18921,7
19826,8
20187,5
19615,4
21621,5
22837,8
20817,7
19259,8
254272
23692,7
22427.9

Spanyolo.
6040,5
4676,3
5436,3

5281
7293,6
5007,7
6822,2

6019
7096,7
38149
5575,9

Franciao.
35935,2
33861,8
39796,9
36953,3
37353,4
31540,3
38933,4

30481
39692,9
36885,5
35366,8

UK
16103
15018
15423
14866
16700
11580
15973
14327
15473
14877
14747

Forras: Eurostat

% Az Eur6pai Unio alatt a kovetkezékben az EU 15-6ket értjiik.
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Az Eurdpai Unid buzapiacan négy orszag jatszik meghatarozo szerepet: Németorszag,
Franciaorszag, Spanyolorszag ¢és az Egyesiilt Kiralysdg. Részesedésik a
buzatermelésbdl meghaladja a 80 szazalékot. Az EU-n beliili buzakereskedemben ez a
négy orszag adja az import mintegy 30 szazalékat €s az export tobb mint 80 szazalékat.
Németorszag bluzatermelése enyhén novekvd trendet mutat, mig a masik harom orszag

erds ingadozas mellett inkébb stagnal (5. tdblazat).

A gabonatermeld gazdasdgok szama, akarcsak a farmok szdma altaldban folyamatosan
csokken. Az EU-ban 2000 és 2005 kozott tobb mint 16 szézalékkal csokkent a
gabonatermeld farmok szama (6. tablazat). Az EU éatlaganadl nagyobb csokkenést
Németorszagban ¢és Spanyolorszagban tapasztaltak, mig a visszaesés az Egyesiilt
Kirdlysagban volt a legkisebb. Az atlagos ilizemnagysag jelentdsen szorodik a négy
legnagyobb buzatermeld orszag kozott. A buzatermeld farmok atlagos teriilete 2000-ben
legmagasabb az Egyesiilt Kirdlysdgban (51,4 hektar) volt, mig a masik harom orszag
atlagos teriilete 18-24 hektar kozott mozgott.

6. Tablazat. A gabonatermel6 gazdasdg szama az Eurdpai Unidoban

2000 2003 2005 2005/2000

EU15 2665,49 2375,39 2225,09 83,5%
Németorszag 308,66 264,96 245,08 79,4%
Spanyolorszag 386,97 330,44 315,24 81,5%
Franciaorszag n.a. 331,28 311,74 94,1%*

Egyesiilt Kiralysag 65,03 61,01 59,77 91,9%

Forras: Eurostat

*2005/2003

2.2.2. A sertéspiac az Eurdpai Unioban

Az Eurépai Unid vezetd szerepet jatszik a vildg sertéshistermelésében ¢és
kereskedelmében. A vilag masodik legnagyobb sertéstermeldje Kina utdn, €s némi

tavolsaggal az Egyesiilt Allamok koveti. Az EU sertéshiis termelési kapacitasa

konzisztensen sz4dz szazalék f0lott van, amely jOl magyardzza a szektor
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exportorientaltsagat kiilondsen néhany orszag esetében. Noha jelentds kiilkereskedelmet
folytatnak az EU-n kiviili orszagokkal, a sertéshus kiilkereskedelme az EU-n beliil
sokkal intenzivebb. A sertéshus termelés az EU mezdgazdasagi bruttd termelési
értékének 8 szazalékat teszi ki. A sertéshus termelése az Osszes tagallamban tobbnyire
intenziv korilmények kozott zajlik, amely jelentdsen csokkenti az orszagok kozotti

heterogenitast.

Az EU négy Ilegnagyobb sertéshustermeldje Németorszag, Spanyolorszag,
Franciaorszag és Dénia. Ezek az orszdgok adjdk az EU sertéshus termelésének 60
szazalékat. Ez a négy orszag egyben adja az EU-n beliili kereskedelem jelentds részét,

Dénia a legnagyobb exportdr, mig Németorszag a legnagyobb importor.

1. Abra. A sertések szama, az atlagos sertés szam ¢&s a sertést tarté farmok szama

Németorszagban
350 30
_—H
300 + Wl— | 25
250 +
+ 20 :’é‘
200 =
£
S 115 &
» 150 1 £
N
+10 o
100
50 | T9o
1 1 1 1 0
1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004
I farmok (ezer) 3 atlagos sertés szam —a—sertések szama

Forras: ZMP

A 1. abra a késébbi vizsgalatunk szempontjabol fontos Németorszag sertéstermelésének
néhany mérdszamat mutatja. Lathatjuk, hogy a sertések szama enyhén novekedett. Egy
évtized alatt a sertést tarto farmok szdma tobb mint 50 szizalékkal csokkent, amely a

farmonként atlagos sertésszdm novekedését eredmeényezte. Ez a strukturdlis valtozas
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sertésszektorban a termeldk alkuerejének a megvaltozasahoz vezetett. A termelés

koncentracioja a sertéshus kinalati lancon beliil a piaci erd ujraelosztasahoz vezetett.

3. A kivalasztott piacok térbeli integraciojanak elemzése

Az empirikus kutatdshoz hasznalt idésorokat a 2. illetve 3. abran mutatjuk be. A

crer

arakat (PWGQG) tartalmazd, 2003 janudr, és 2007 szeptember kozotti, 243 megtigyelésbol
all6 adatbazist hasznaltunk. Az Agrargazdasagi Kutatd Intézetbdl (AKII) szarmazo

crer

(PPH) illetve német arakat (PPG) tartalmaz6, 2003 januar és 2007 oktdber kozotti, 250
megfigyelésbdl allo iddsorokat alkalmaztunk. Az aradatokat a sertéshus esetében is az

AKII heti piaci jelentéseibdl gytijtottiik 0ssze, majd logaritmizaltuk.

2. Abra. A magyar és német buza arak alakulasa a vizsgalt idészakban

5.8
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5.2

5.0
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N/ \ '\'\'\" ”ﬁ‘" "
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— Németblza ar -—-- Magyar buza ar

Forras: AKII
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3. Abra. A magyar és német sertéshus arak alakulésa a vizsgalt idészakban

6.3

6.2
6.1
6.0
5.9-
5.8
5.7
5.6

9.5

5'4 LINLINL L L I L L I L L L L

2003 2004 2005 2006 2007

— Németsertés ar ----- Magyar sertés ar

Forras: AKII

3.1. Az iddsorok tulajdonsdgainak tesztelése

Az empirikus elemzést a magyar és német buza illetve sertéshis arak egységgyok
tesztelésével kezdjiik. Az 1.2.1 fejezetnek megfeleléen, a DF-GLS valamint a Perron
(1997) teszt eljarasokat hasznaljuk. A 7. tdblazat, a magyar és német buizaarak, valamint
ezek els¢ differencidinak az egységgyok teszt eredményeit mutatja be. Az elséd
differencidk tesztelése azért sziikséges, hogy meggy6zddjiink valdoban csak egy-egy
egységgyokot tartalmaznak a vizsgalt idésorok (vagyis elsérendiien, és nem masod-,
vagy magasabbrendlien integraltak). A 7. tablazat eredményei alapjan megallapithatjuk,
hogy specifikaciotol fiiggetleniil, az egységgyok nullhipotézist nem tudjuk elutasitani a
magyar és német buza arakra, ellen hatarozottan elutasithatjuk azok elsé differenciajara,

vagyis az arak elsérendiien integraltak, tehat nem stacionariusak.
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7. Tablazat. Elliott, Rothenberg, Stock, (DF-GLS) egységgyok tesztek a buza arakra’

Viéltozo Specifikacid Késleltetés Teszt statisztika
PWH Konstans 1 0,523
konstans és trend 1 -0,788
PWG Konstans 1 2,201
konstans és trend 1 0,065
Konstans 5 -3,548
APWH
konstans és trend 0 -21,13044
Konstans 2 -4,986
APWG
konstans és trend 0 -11,228

A DF-GLS tesztek 0.90 (0.95) konfidencia intervallumoknak megfeleld kritikus értékei konstanssal —

1,614 (-1,943), konstanssal és trenddel pedig —2,624 (-2,921). A késleltetést az SBC kritérium hatarozta
meg.

Mivel strukturalis torés jelenlétében a standard egységgydk tesztek megbizhatatlanok,
vagyis nem utasitjak el az egységgyok nullhipotézist még akkor sem ha az valdjdban
hamis, a 8. tdblazatban Perron féle, strukturdlis torést is figyelembe vevéd modszerrel

teszteljiik a valtozok szint értékeit.

8. Tablazat. Perron féle egységgyok tesztek® a buza arakra

Valtozo Késleltetés Toréspont (t- | Teszt statisztika 5% kritikus érték
statisztika)

PWH 79 (- 110,9) 0,419 -2,88

PWG 236 (104,3) 1,000 -2,88

Bar a toréspontok mindkét ar esetében magasan szignifikdnsak, az egységgyok
nullhipotézist a tesztstatisztikak nem utasitjak el. Megallapithatjuk tehat, hogy a buza

piac arai elsérendlien integraltak.

> EVIEWS 5.0 6konometriai szoftvert hasznaltuk a DF-GLS egységgyok tesztek futtatasahoz.
* Helmut Liitkepohl féle JMulti szoftvert hasznaltuk a strukturdlis toréses egységgyok tesztek
elvégzéséhez (http:/ www.jmulti.de).
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A 7. tablazathoz hasonloan, a 9. tdbldzat a magyar és német sertéshus arak

crer

arak is elsdrendiien integraltak.

9. Tablazat. Elliott, Rothenberg, Stock, (DF-GLS) egységgyok tesztek a sertéshus

arakra
Viéltozo Specifikacid Késleltetés Teszt statisztika
PPH Konstans 1 -1,766
konstans és trend 1 -2,774
PPG Konstans 2 -1,147
konstans és trend 2 -2,184
Konstans 1 -7,081
APPH
konstans és trend 0 -10,271
Konstans 1 -10,690
APPG
konstans és trend 1 -10,738

A DF-GLS tesztek 0.90 (0.95) konfidencia intervallumoknak megfeleld kritikus értékei konstanssal —
1,614 (-1,943), konstanssal és trenddel pedig —2,624 (-2,921). A késleltetést az SBC kritérium hatarozta
meg.

Hogy robusztus eredményeket kapjunk, a 10. tdblazatban Perron féle, strukturalis torést

crcr

10. Tablazat. Perron féle egységgyok tesztek a sertéshiis arakra

Viéltozo Késleltetés Toréspont (t- | Teszt statisztika 5% kritikus érték
statisztika)

PPH 14 95 (-31,48) -2,018 -2,88

PPG 2 241 (49,5) -2,502 -2,88

A buza arakhoz hasonldan, bar a téréspontok szignifikdnsak, a 9. tablazatban kapott

eredményeken nem valtoztatnak, vagyis a sertés piac arai elsérendiien integraltak.
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3.2. Kointegrdcios elemzés

Az ¢el6z6 fejezetben megallapitottuk, hogy tigy a magyar és német buza, mint a sertés
arak is nem stacionariusak, vagyis az egyszeri OLS regresszi6 nem alkalmas
vizsgalatukra. A 11. tablazat els6 felében, a modszertani fejezetben ismertetett nyom ¢és
maximum sajat érték statisztikak altal a specifikdciés modellek fiiggvényében valasztott
kointegracios vektorok szamat mutatjuk be. Az eredmények azt mutatjadk, hogy a
magyar ¢s német buzaarak nem kointegraltak, vagyis nincs kozottiik hosszi tava
kapcsolat. A tablazat kozépso illetve alsd panelében, két modellszelekcids kritérium
altal valasztott kointegracids kapcsolat szamat mutatjuk be. Bar az AIC kritérium az M4
modell esetében egy kointegracids kapcsolatot talal, az arak térbeli integracidja esetében
egy hosszu tavi trendet tartalmaz6é modell elképzelhetetlen. Az SBC kritérium

megerdsiti a nyom és maximum sajatértéken alapulod eredményeket.

11. T4blazat. Johansen (1988) kointegracios teszt’ a német és magyar buiza arakra

Kointegracids vektorok szama modellenként (5% szignifikancia szinten)

Modell M1 M2 M3 M4

Nyom statisztika 0 0 0 0

Maximum sajat érték

statisztika 0 0 0 0

Akaike Informécios Kritérium altal véalasztott modell és kointegracios vektorok szama

Modell M1 M2 M3 M4

Kointegracios vektorok

szdma

0 -7.628713 -7.628713 -7.619579 -7.619579
1 -7.625923 -7.620528 -7.617156 | -7.636439*
2 -7.598060 -7.587122 -7.587122 -7.612357

Schwarz bayesi Kritérium altal valasztott modell és kointegracios vektorok szama

Modell

Ml

M2

M3

M4

> A Johansen (1988) kointegracios teszteket az EVIEWS 5.0 szoftverrel végeztiik el.
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Kointegracids vektorok

szama

0 -7.156191* | -7.156191* | -7.117524 -7.117524
1 -7.094336 -7.074174 -7.056035 -7.060552
2 -7.007407 -6.966936 -6.966936 -6.962639

Mivel strukturdlis torés jelenlétében, a Johansen 1988 proba altaldban nem talal
kointegracios kapcsolatot, megismételjiikk a tesztet a Johansen 2000 modszerrel. Az
Perron 1997 tesztekkel meghatarozott strukturalis torések koziil a 79. héten
bekovetkezett torésponttal végezziik el a tesztet’. Az eredményt a 12. tiblazatban

mutatjuk be.

12. Tablazat. Johansen (2000) kointegracios teszt’ t=79 toréspontra a német és magyar

buza arakkal

Kointegracios | Nyom Szignifikancia | 90%  kritikus | 95%  kritikus
vektorok statisztika szint értek értek

szama

0 25,91 0,035 22,76 24,90

1 5,39 0,552 10,86 12,68

A 12. tablazat eredményeibdl kovetkezik, hogy amennyiben figyelembe vessziik a
toréspontot, akkor taldlunk kointegracios, vagyis hosszu tava kapcsolatot a német illetve
magyar buza arak kozott. Mivel strukturélis torés van a kointegracios kapcsolatban, az

M2 modellt, ahol a konstans a hosszu tavl kapcsolatra van korlatozva, valasztjuk.

A 13. tdbladzatban a magyar €s német sertéshuis arak kozotti kointegraciot teszteltiik

Johansen (1988) modszerrel. A buzaarakhoz képest, az eredmények sokkal

egyértelmiibbek. A Pantula elvet (l4sd modszertani fejezet) kdvetve, valamint a térbeli

A német buza arban megallapitott 236. héten bekovetkezé toréspont tilsdgosan kézel van a minta
végéhez (243) ezért nem alkalmas a modellbe illesztésre, hiszen a téréspont utdn nem marad a becsléshez
sziikséges szamu megfigyelés .

7 Helmut Liitkepohl féle JMulti szoftvert hasznaltuk a Johansen (2000) kointegracios tesztek
elvégzéséhez (http:/www.jmulti.de).
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integracio elméletnek megfeleléen, az M1 modellt valasztva, egy kointegracios vektort

talalunk a magyar és német sertéshus arak kozott. Az Akaike modellszelekcids kritérium

alatdmasztja a nyom, illetve sajatérték statisztikak teszt eredményeit.

13. Tablazat. Johansen (1988) kointegracios teszt a német és magyar sertéshus arakra

Kointegracids vektorok szama modellenként (5% szignifikancia szinten)

Modell M1 M2 M3 M4
Nyom statisztika 1 2 2 1
Maximum sajat érték

statisztika 1 2 2 1

Akaike Informécios Kritérium altal véalasztott modell és kointegracios vektorok szama

Modell Ml M2 M3 M4
Kointegracios vektorok

szdma

0 13.60700 13.60700 13.62239 13.62239
1 13.55847* 13.56651 13.57411 13.57275
2 13.59085 13.56554 13.56554 13.56697

Schwarz bayesi Kritérium altal valasztott modell és kointegracios vektorok szama

Modell M1 M2 M3 M4
Kointegracios vektorok

szdma

0 13.72067* 13.72067* 13.76447 13.76447
1 13.72897 13.75121 13.77302 13.78587
2 13.81818 13.82128 13.82128 13.85113

Megallapithatjuk, hogy nem stacionarius ar iddsorok paronként kointegraltak, igy

lehetséges a kozottikk levd hossza tava kapcsolat modellezése. A kovetkezd 1€pés a

megfeleld hibakorrekcids modellek felirdsa, majd tesztelése.
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3.3. Hibakorrekcios modellek

A modszertani fejezetben targyalt (14) egyenlet alapjan becsiiljiik a hiba korrekcios
modellt a buza arakra, a (15) egyenlet alapjan pedig a strukturalis torést tartalmazé
sertéshus arakra. Az eredményeket a 14, illetve 15 tablazatok mutatjak be. Mindkét
tablazatban, a  becsiilt paraméterek alatt zardjelben a standard hibat, szogletes

zarojelben pedig a Student féle t statisztikat kozoljiik.

14. Tablazat. Hiba korrekcios modell® a német és magyar buza piacra

Korlatozatlan modell
Kointegral6 vektor
PWGy, 1,000
PWH,, -0,797
(0,073)
[-10,860]
konstans -1,007
(0,035)
[-2,92]
struktaralis torés (79. hét) | -0,108
(0,036)
[-2,958]
VECM APWG APWH
Hiba korrekcid (o) 0,013 0,261
(0,021) (0,061)
[0,641] [4,262]
APWGy, 0,183 0,481
(0,069) (0,204)
[2,643] [2,353]
APWG¢., 0,015 -0,014
(0,069) (0,204)
[0,222] [-0,069]

¥ Helmut Liitkepohl féle JMulti szoftvert hasznaltuk a struktoralis toréses VECM modell becslésére
(http://www.jmulti.de).
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APWGe; 0,097 -0,147
(0,069) (0,204)
[1,407] [-0,717]

APWGy4 -0,084 -0,217
(0,067) (0,198)
[-1,258] [-1,093]

APWH, 0,095 -0,314
(0,023) (0,069)
[4,064] [-4,543]

APWH,, 0,090 -0,120
(0,025) (0,073)
[3,615] [-1,635]

APWH,; 0,108 -0,004
(0,024) (0,072)
[4,427] [-0,059]

APWH; 4 0,056 0,008
(0,022) (0,064)
[2,561] [0,128]

adj. R 0,35 0,33

Korlatozasok tesztelése

BrpG = -Prru Xz(l) =17,629
(p =0,005)

oppG = 0 Y(1)=0,21
(p=0.56)

Portmanteau Y'(42) = 52,87

autdkorrelacio teszt (p=0,121)

Normalitas teszt (Jarque- | p = 0,000

Bera)
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15. Tablazat. Hiba korrekcios modell’ a német és magyar sertéshus piacra

Korlatozatlan modell
Kointegral6 vektor
PPGy, 1,000
PPH, - 1,053
(0,015)
[-68,912]
VECM APPG APPH
Hiba korrekcio (o) 0,008 0,081
(0,020) (0,018)
[0,435] [4,475]
APPGy, 0,605 0,047
(0,063) (0,057)
[9,662] [0,826]
APPGy, -0,311 0,033
(0,0606) (0,06)
[-4,665] [0,56]
APPH¢, 0,071 0,263
(0,067) (0,061)
[1,058] [4,295]
APPH¢, 0,015 0,047
(0,067) (0,06)
[0,231] [0,777]
adj. R 0,29 0,22
regresszid F — stat 26,14 18,49
Korlatozasok tesztelése
Brpc = -Brpu v'(1)=17,503
(p =0,0006)
appG =0 (1) =0,193
(p = 0,660)

Y EVIEWS 5.0 szoftvert hasznaltunk a VECM modell becslésére
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Portmanteau X2(52) =58,43
autokorrelacio teszt (p=0,251)

Normalitas teszt | p =0,000
(Jarque-Bera)

AIC ¢és SBC modellszelekcios kritériumokat alkalmaztunk a helyes késleltetés
meghatarozasahoz. A buza piac modell esetében 1=2, mig a sertéshus piac esetében 1=4
késleltetéseket valasztottdk a kritériumok. Elmondhatjuk, hogy a modellek jol
specifikaltak, a reziduumok nem tartalmaznak autokorrelaciot. A reziduumok egyik piac
modelljében sem normalis eloszlasuak, ezért az eredményeket 6vatosabban kell kezelni,
bar az aszimptotikus eredmények egy szélesebb csoportra is igazak (von Cramon-
Taubadel, 1998). Masrészt pedig, kelld szadm impulzus dummy bevételével, a
reziduumok normalis eloszlastva valnak. A modellek magyarazé ereje (R?) nem til
magas, de megfelel a hasonl6 tanulmdnyokban altaldban kapott értékeknek. A tablazatok
elsé felében a német €s magyar piacok kozotti hosszu tava kapcsolatot mutatjuk be. Bar
a B, egyiitthatok mindkét modell esetében 1-hez kozeli értékek, a B; = 1 nullhipotézist
(lasd 14., 15. tablazatok als6 panelje) mindkét piac esetén elutasitjuk, vagyis a magyar
¢s német piacok térbeli integracidja nem tokéletes. A buiza arak esetében a hosszu tava
kapcsolat konstanst is tartalmaz, amely a 79. megfigyelés utan vagyis, 2004 jaliusa utan
valtozik. A konstans is €s a strukturdlis torés is magasan szignifikdnsak a hosszu tava
egyenletben. 2004 jaliusa utdn, a magyar és német piacokat dsszekapcsold egyenlet
konstansa 0,108 értékkel megnd. Mivel a térbeli kapcsolatban a konstans (fp) mint a
szallitdsi vagy egyéb tranzakcids koltségek abszolut értéke is értelmezhetd, ezért
megallapithatjuk, hogy ez a koltség 2004 utan megnott.

Mi lehet a magyarazata a 2. abran is jol megfigyelhetd, 2004 juliusaban bekdvetkezett
torésnek? A 2004-es gabonatermés kiemelkedden jo volt, és a varhaté magas hozamrol
sz016 hirek aratas elott érték el a piacot, aminek kovetkeztében a gabona arak, és ezen
beliil a buza arak lezuhantak.

Az alkalmazkodas sebessége vektor (o), megmutatja, hogy a magyar és német arak
kozotti rovid tava kapesolat mennyire gyorsan €s milyen mértékben igazodik a hosszu
tavi  kapcsolathoz, amennyiben egy exogén sokk éri a rendszert. Masképpen

fogalmazva, amennyiben a rovid tavu kapcsolat tulsdgosan tavolra keriil a hosszu tava
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egyensulyi ponttol, az alkalmazkodas sebessége ,,visszahizza” a rendszert az egyensulyi
pont felé. A 14 és 15 tablazatokban, az a érték szignifikans a magyar arakra, ellenben
nem szignifikdns a német sertés illetve buza arakra. A 14 ¢és 15 tablazatok alsé
paneljében teszteljiik hogy vajon a rovid tdva német arakat leir6 rendszeralkalmazkodas
sebessége valtozoi (appg, opwg) nullava korlatozhatéoak-e. A nullhipotézist nem
utasithatjuk el, tehat a német arak nem adjusztalddnak a magyar-német hossza tavu
arkapcsolathoz, a magyar arak ellenben igen. Ebbdl kovetkezik, hogy a német arak
gyengén exogeének, vagyis, hogy a német buza illetve sertés piac arai Granger okozzak
magyar biiza valamint sertés arakat.

A kovetkezd 1épésben, a tranzakcios koltségek elméletének jobban megfeleld, valamint
a horizontalis integraciot jobban modellezni képes hiba korrekcids modszertannal is

elemezziik a kivalasztott piacokat.

3.4. Kiisz0b hibakorrekcios modellek

A linedris kointegracios kapcsolat létezése feltétele a hibakorrekcios modellek
becslésének. Mivel a bliza piacon csak strukturdlis torés figyelembevételével
allapithatunk meg kointegraciét, a TVECM modellt csak a sertéshiis piacra tudjuk
megbecsiilni. Tobb késleltetést hasznaltunk, a 16. tablazat elsé oszlopa mutatja az adott

modellben szerepld késleltetések szamat. A masodik oszlop a linearis modell

crer

crer

modellszelekcios kritérium értékeit mutatja. A hatodik oszlop a két rezsimet elvalasztd
,,KiiszOb” értéke, a y. A kovetkezd két oszlop az elsd (hiba korrekcios tagok kisebbek,
mint ), illetve masodik (hiba korrekcios tagok nagyobbak, mint y) rezsimekbe tartozo
megfigyelések szamat tartalmazza. Végiil, a 16. tablazat utols6 oszlopaban a Supremum
Lagrange Multiplikator (supLM ) statisztika bootstrap eljarassal szimulalt kritikus érték
alapjan kiszdmolt valoszinliségét (p — érték) mutatjuk be. A nullhipotézis minden
esetben a lineédris modell, az alternativ pedig valamilyen fajta hiba korrekcids, nem-

linearis adjusztalast megengedd modell.
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16. Tablazat. Kiiszb hibakorrekcios modell'® a magyar és német sertéshus piacra

Késlel- | B&G | B&G B&G AIC Y % L |% 1L |supLM
tetés linearis | kiiszdb kiiszob 11, rezsim | rezsim | p-érték

I, rezsim | rezsim

1 0,00 0,00 0,00 -1881 | 0,05 | 58,4 41,5 0,00
2 0,11 0,00 0,00 -1872 10,05 | 58,3 41,7 0,00
3 0,00 0,00 0,00 -1855 [ 0,06 | 65,8 34,1 0,00
4 0,2 0,00 0,00 -1841 | 0,06 | 63,2 36,7 0,00
5 0,13 0,00 0,00 -1839 10,04 | 51,6 48,3 0,00

A tablazat legfontosabb eredménye a supLM statisztikdk szignifikancidja, amely szerint
erds nem-linedris trendet tartalmaznak az adatok, vagyis a linearis modell nullhipotézist
elutasitjadk. Ebbdl kovetkezik, hogy valamilyen kiiszob hibakorrekciés modell jobban
leirja az adat generdld folyamatot mint egy linearis modell. A Breusch-Godfrey
autokorrelacié probdk alapjan a linearis modellek reziduumaiban altaldban nem, a
kiisz6b hibakorrekcios modellek reziduumaiban ellenben autokorrelacié van, barmely
késleltetés esetén. Az Akaike modellszelekcios kritérium 1 késleltetés esetén éri el a
minimumot. A kiiszob értéke barmely késleltetés esetén 0,05 koril van, mig a
megfigyelések koriilbeliil 60 — 40 % aranyban oszlanak meg a rezsimek kozott.

A kiiszob 0,05 értéke azt jelenti, hogy a hibakorrekciés mechanizmus akkor indul be, ha
a magyar illetve német sertés arak kozotti kiilonbség meghaladja a hosszu tava
egyensulyi arak 5%-at (mivel az aradatok természetes alapu logaritmusat hasznaltuk
elemzésiinkh6z). A felhasznalt 250 heti adat alapjan, koriilbeliil 150 hétben volt kisebb
az arkiilonbség a kiiszobnél, €s koriilbeliil 100 hétben volt ennél nagyobb. Masképpen, a
masodik rezsimbe tartozd megfigyelések esetén volt érdemes sertéshussal kereskedni

Magyarorszag és Németorszag kozott.

' GAUSS nyelvben irt programokat hasznaltunk a TVECM model becslésére. A programok
megtalalhatéak B. Hansen honlapjan (http://www.ssc.wisc.edu/~bhansen/).
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A 17. tablazat, az alkalmazkodési sebesség paraméter becsiilt értékeit illetve azok
standard hibait mutatja be rezsimenként ¢és orszagonként a késleltetés hossz

fiiggvényében.

17. Tablazat. Alkalmazkodasi sebesség paraméterek a TVECM modellben

Késleltetés oG oy (ite} OITH

1 -0,05 0,1 -0,05* 0,1%*
(0,07) (0,09) (0,02) (0,01)

2 -0,02 0,09 -0,02 0,09%*
(0,07) (0,1) (0,02) (0,01)

3 -0,01 0,1%* -0,01 0,1%*
(0,04) (0,03) (0,03) (0,02)

4 -0,01 0,08 -0,01 0,08%*
(0,05) (0,05) (0,02) (0,02)

5 -0,01 0,09 -0,01 0,09*

(0,07) (0,1) (0,02) (0,02)

" 5%-o0s szignifikancia szintet jel5l.

Ahogy vartuk, az elsé rezsimben egy kivétellel egyik alkalmazkodasi sebesség
paraméter sem szignifikans. A kivétel, harom késleltetés esetén, a magyar rovidtava
egyenletnek megfeleld (oyy) alkalmazkodasi sebesség paraméter. Ezzel szemben, a
masodik rezsimben az Osszes magyar rovid tavi egyenletre vonatkozd (oum)
alkalmazkodasi sebesség paraméter szignifikdns és pozitiv. Ezek értelmezése a
kovetkezO: amennyiben a német és magyar sertéshus arak kozotti kiilonbség nagy, akkor
a magyar araknak novekedniiik kell, hogy kozelitsék a német piac arait. Ahogy az elsd
rezsimben, ugy a masodik rezsimben sem szignifikansak a német piacot leir6 TVECM

alkalmazkodasi sebesség paraméterei (o €s o), vagyis ahogy a VECM modellek
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esetében is, a német arak gyengén exogének, tehat ahogyan az varhato volt, a magyar

arak igazodnak a német arakhoz és nem forditva.

4. Kovetkeztetések

crer

vizsgaltuk, modern iddsoros 6konometriai modszerekkel. Az EU 15-6s arak proxyjaként
a német buza illetve sertéshusarakat valasztottuk. Ahogy vartuk, a magyar arak
hosszltavon igazodnak az EU 15 é4rakhoz, vagyis a magyar gabona és sertéshiis piacok
arelfogadoak. Az elemzés kimutatott ugyan hosszu tava kapcsolatot a magyar és német
arak kozott (az arparok kointegraltak, igaz, a biiza piac esetében csupan a 2004 nyar
elején bekovetkezett strukturalis torés figyelembevételével sikeriilt kointegraciot
kimutatni), azonban az integracié fokanak a vizsgélata soran megallapitottuk, hogy az
nem tokéletes. Masképpen, az Egy Ar Torvényének ugy a szigori mint a gyenge
verzidjat elutasitottuk (a térbelileg kiilonb6z6 piacok arai kozotti kapcsolatban a
meredekség egyiitthatdja egyik esetben sem volt egyenld 1-el ). Ezek kovetkezménye
hogy kihasznalatlan potencidlok rejtéznek a magyar és EU 15-6s arak kozotti
transzmisszio hatékonysagaban. Tovabbi kutatast igényel annak a kideritése, hogy mi is
okozza a torzulast az arinformdacié szabad aramldsdban. Modszertani szempontbol a
kutatds folytathatd bonyolultabb nem-linearis modellek vizsgalatdval. Jelen
tanulmanyban, a hossza tavu kapcsolatban levd strukturalis torés miatt nem tudtuk a
buzaarak kapcsolatdt nem-linedris modszerekkel is elemzi, mas modszertani

megkozelitéssel talan ez is megoldhato lenne.
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