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ABSTRACT :

]acek Kw1atkowsk1 Stock and Watson’s- Model and Its Modlf ications — Analyszs of Inﬂatum in
Poland, Folia Oeconomica Cracoviensia 2008-2009, 49-50: 145-168.

The paper presents general local level model with stochastic volatility, recently proposed
for U.S. inflation by Stock and Watson. The' main purpose is to present and compare other
local level model specifications, especially with Normal GARCH and Student-t GARCH di-
sturbances. The paper is a full Bayesian analysis and concerns inflation in Poland during 1992~
2007. The model selection and posterlor estimates provide strong evidence in favor of a model
with heavy-talled disturbances in the core component, and the transitory component. Also,
after the system transformations in the early 90’s, the volatility of the dlsturbances driving
both components have ‘been substantially decreasing over time.
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1. WSTEP

‘ Kazdy poziom 1nflaq1 ma wp}yw na procesy gospodarcze i spo}eczne Wiele
_ instytucji — rzadowych, bankowych, finansowych, a takze prywatni inwesto-
rzy potrzebuja wiarygodnego modelu inflacji aby méc przewidzieé: prawdzi-
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wa warto$¢ bogactwa, dochodu oraz stopy zwrotu. Dlatego tez tak wazne sa
badania majace na celu poprawne opisanie i prognozowanie tego zjawiska.

Problem modelowania inflacji jest znany od dawna zaréwno w literaturze
polskiej, jak i zagranicznej. Najnowszy przeglad w jezyku polskim tego typu
literatury, gtéwnie pod katem analizy kointegracyjnej, przedstawia M. Majste-
rek (2008).

W artykule przedstawiono nowe narzedzia stuzace do modelowania i pro-
gnozowania inflacji, mianowicie modele ze zmieniajacymi si¢ losowo w czasie
parametrami.-Modele te-moga stanowic¢ ciekawg alternatywe w-stosunku: do
znanych i szeroko stosowanych modeh strukturalnych (np. Welfe, 2000). W nie-
dawnym raporcie dotyczacym 1nf1ac]1 w krajach G-7 Cecchetti, Hooper, Ka- -
- sman, Schoenholtz i Watson (2007) wykazali, Ze w ciagu ostatnich 50 lat war-
toé¢ wsp6lezynnika autoregresji w modelu AR(1) dla szeregu inflacji zmieniata
sie znaczaco w zakresie od [-0,5 do 0]. Badania o podobnej tematyce podjeli
wezesniej Koop i Potter (2001), ktérzy rozwazali model autoregresyjny z pa-
rametrami generowanymi przez proces blgdzenia przypadkowego dla kwar-
talnych danych amerykariskiego wskaznika CPI (ang. Consumer Price Index).
Przewaga tego modelu nad klasami konkurencyjnymi, w tym przypadku linio-
wym i progowym modelem autoregresyjnym, byla tak duza, ze model ten
uzyskal prawdopodobieristwo a posteriori bliskie jeden!. Co wigcej, w-obszer-
nej analizach przeprowadzonych przez Stocka i Watsona (2007, 2008), ktére -
réwniez dotyczyly inflacji w Stanach Zjednoczonych, zaden z modeli jedno-
réwnaniowych, nie uzyskat dokladniejszej prognozy niz ich model?. Rozwaza-
ne przez nich konkurencyjne modele to zaréwno typowe modele szeregéw
czasowych ARIMA, jak réwniez modele oparte na krzywej Philipsa wraz
z najnowszymi modyfikacjami. oraz. modele wykorzystujace koncepcje stopy
bezrobocia nie powodujacej przyspieszania inflacji — NAIRU. Przedstawiane
w artykule modele inflacji sa konstrikcjami formalnyml ktére nie stawiajg sobie
za gléwny cel prawidlowe zdefiniowanie jej przyczyn. Gléwny nacisk polozo-
no na opis jej dynamiki i glebsze wnikniecie w jej wewnetrzna strukture..

Rozpatrywane modele nawigzujg do najnowszej literatury $wiatowej, do-
tyczacej wykorzystania modeli z losowymi parametrami w analizie inflacji.
O nowatorstwie prezentowanych w tym artykule tematyki moze $wiadczyd,
oprécz wspomruane] wezesniej literatury, réwniez niepublikowany jeszcze ar-
tykut Grassiego'i Proiettiego (2008), w ktérym autorzy podejmuja konkuren-
cyjny, w stosunku do prezentowanego artykutu, kierunek badan.

Uklad artykulu jest nastepujacy. W czesci 2 przedstawiono model lokalne-
go poziomu, a nastgpnie jego rozszerzenie w wersji Stocka i Watsona (2007).
W dalszej czesci artykulu zaproponowano modyfikacje wspomnianego mode-

! Mowa tu o modelach TAR (ang. Threshold Autoregressive Models). -
- 2 Wg kryterium pierwiastka bledu $redniokwadratowego (RMSE).
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lu, ktére maja na celu, po pierwsze, w wigkszym stopniu uwzglednié typowe
wlasnosci szeregu inflacji, po drugie — moga poprawi¢ jego mozliwosci apli-
kacyjne. Dotyczy to zwlaszcza wykorzystania modelu GARCH z warunko-
wym rozkladem normalnym i {-Studenta w réwnaniu obserwacp i nieobser-
wowalnej zmiennej — trendu. Dodatkowo oméwiono inne konkurencyjne
specyfikacje przydatne i stosowane wczesniej do modelowania inflacji, to jest
modele autoregresyjne z stalyml oraz losowymi parametram1 W tym drugim
przypadku przyjmuje sie zalozenie, Ze ‘parametry- opisane sg jako proces ‘bla-
dzenia przypadkowego. W czeéci 3 zbadano wiasnosci wymienionych modeli
na podstawie 192-miesiecznych obserwacji polskiego wskaznika cen konsumenta
CPI, obejmujacych okres od stycznia 1992 do grudnia 2007 roku. W tym celu
na wstepie zbadano rzad integracji wskaZnika CPI, a w:dalszej kolejnosci do-
konano bayesowskiej estymacji modeli; a takze poréwnano ich moc-objasnia-
jaca. Zbadano réwniez zmienno$¢ indeksu cen oraz dlugookresowego trendu
poziomu cen, a takze obliczono jak ksztattowat sie¢ w ‘badanym okresie wsp6t-
czynnik korelacji miedzy przyrostami CPI a ich pierwszymi opéZnieniami. Czes¢
4 zawiera wnioski.

2. MODEL STOCKA I WATSONA ORAZ JEGO MODYFIKACJE

Modelowame mflac]l jest ]ednym z podstawowych zagadmen wspolczesne]
makroekonometrii. Problemem modelowania inflacji w Polsce jest szeroko
omawiany, m.in. w ksigzkach z zakresu ekonometrii: Welfe (1993), Osiriska
(2000), Kotlowski (2006) oraz Majsterek (2008) W blezqce] czedci proponuije sie
inne niz w przytoczonej literaturze narzedzie stuzace do opisu inflacji — model
Stocka i Watsona, bedacy szczegolnq specyfikacjq dobrze znanego w hteratu-
rze modelu lokalnego poziomu?.

Do modelowania inflacji Stock i Watson (2007) uzyli zmodyﬁkowany model
lokalnego poziomu — LL-S5V (ang Local Level Model):

y, =8, + &, &~N0O, 03, @)

6, =06, +1m, 1,~NO 0p), . o (2.2)
gdzie przez y, dla t = 1, T 0Znaczono obserwaqe zmiennej zalezne], nato-

miast 5t jest biezacym, meobserwowalnym bezposrednio poziomem procesu .
w czasie ¢, z kolei ¢, jest blalym szumem w réwnaniu obserwagji. Przy]mu]e sie, ..
ze zmiana w czasie poziomu obserwowanego procesu odbywa sie wedlug
prostego procesu bladzenia-przypadkowego z bledem Ty Warunkowe warian-
cje sa opisane poprzez procesy stochastyczne] zmiennosci: ' s

W pracy ‘model lokalnego pozmmu z warunkowym1 warlanqaml oplsywanyml przez model‘
zmiennosci stochastycznej oznaczono jako LL-SV, natomiast w artykulach Stocka i Watsona (2007,
2008) wystepuje on jako UC-SV (ang. Unobserved :Component). SN



148

~h =h

szum,t> sz, t=1- gsziu'n,tl

- (23)
hsygnﬂl,f thJgnal,H fs’ygnal,t' : (24)
gdzie:. | o
, 0'2‘ = exp(hszum pi wt exp(hsygm, ;) oraz fszum(sygmn N(O, 1P

Model ten zak}ada Ze pierwsze przyrosty Ay, ma]q zmienna w czasie 1 e
na, warunkowa autokorelaqe rzedu pierwszego i brak autokorelacji wyzszych
rzedow Rozmcu]qc 2.1 _mamy: .f

Ay, =1, =& = &4 , ; (2:5)

- Przy danym parametrze y?, wariancja pierwszych przyrostéw jest warun-
kowa wzgledem zm1ennych ukrytych R i‘hsyg'm},t oraz calej przeszlosci
L AP ]est réwna: . : S S S

Var(AytIY’,_l,h . b, w2+ 202 | (26)

szum, ¥’ " “sygnakt’. 7 ) -

Natomiast warunkowa kowariancja miedzy Ay, i Ay, ; wynosi:

COU(Ayt Ayt 1 ‘ 5Ut—l' h szunt b’ .hsygnal v 72) = _o'tz‘ ; (2'7)

Poniewaz wariancja jest zawsze dodatnia, warunkowy wspéitczynnik au-
tokorelaql przy]mu]e zawsze wartosc u)emna i jest zmienny w czasie:

‘—Gt

— 2.8
w}? + 20} 28)

Corr(A./tA./t 1 I t= llhszum t/hsygnrzl Hy )

Kiedy war1anqe o2 a)t sq stale, model (2.1)-(2.4), redukuje sie do trady-
cyjnego modelu lokalnego poziomu, kt6ry dla pierwszych przyrostéw ma taka
samg strukture jak model IMA(L,1).

Zaproponowany przez Stocka i Watsona model nie uwzglednia ]ednak kilku
istotnych wlasnosci analizowanych szeregéw czasowych. Po pierwsze, w réw-
naniach (2.3) i (2.4) wspélezynnik autoregresji jest réwny jeden, co oznacza, ze
warunkowa wariancja podlega biadzeniu przypadkowemu Implikuje to takze
niestacjonarnos¢ w sensie kowariancji pierwszych réznic, tj. logarytmicznych
przyrostéw wskazmka cen konsumenta

Var(AytI Y" h, . h.

tl’ szumt’ sygnhit’ /4 ) - a) + 20-2 —oodlat — eo,

co z kolei oznacza, ze ]est to proces I(2) -a nie I(1). Po drugxe, wyste,pu)e )edna,
wspolna wariancja resztowa y?>w réwnaniach warunkowych: wariangji-(2.3)
i(24).

Istme]e zatem potrzeba stworzenia bardzigj ogolne] specyfikacji modelu
Stocka i Watsona, ktéra uwzgledniataby w 'szerszym stopniu wlasnosci szere-
gu inflacji. Ciekawe bylyby réwniez badania polegajace na zastapieniu w opi-
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sie warunkowej wariancji modelu stochastycznej zmiennosci, modelem GARCH.
Modele GARCH to, jak dotad, modele najczesciej stosowane w. opisie :zmien-
nosci szeregéw (Doman i Doman, 2004), dlatego tez warto sprawdzi¢ ich'przy-
datno$¢ w modelowaniu zmiennosci wskaznika inflacji. Z tego- tez wzgledu
rozpatrzono kilka konkurencyjnych'i wzajemnie wyklucza]qcych sig modyflka-
cji modelu Stocka i Watsona.

Pierwszy analizowany model to model lokalnego pozxomu z bledaml typu
SV, ktérego postad jest mocno zblizona do modelu w wersji zaproponowanej
przez Stocka i Watsona. Nastepne dwa modele to modele lokalnego poziomu,
w ktérych wariancja warunkowa w réwnaniu obserwagji i trendu jest opisana
jako GARCH(1,1). Dla modeli GARCH rozpatrzono dwa warianty, pierwszy
i zarazem ‘prostszy, to model, w ktérym reszty (w réwnaniu obserwagji i tren-
du) przyjmuja warunkowe rozklady normalne, oraz drugi — w ktérym zalo-
zono grubsze ogony poprzez przyjecie warunkowych rozkladéw t-Studenta.
Wiasnosci modelu lokalnego poziomu, w ktérym warunkowe wariancje w réw-
naniu obserwacji i nieobserwowalnego trendu sg procesem GARCH(1,1), opisu-
ja Pellegrini, Ruiz i Espasa (2007, 2008). Kolejny, czwarty— to model autoregre-
syjny z parametrami generowanymi przez procesy bladzenia przypadkowego
z warunkowq wariacja w réwnaniu obserwagcji typu SV. Model ten oznaczono
jako RCA-SV (RW). Podobny model tylko, ze z homoskedastyczng wariancja
uzyh Koop i Potter (2001) dla szeregu inflacji w Stanach Zjednoczonych. Ostat-
ni, pigty model jest najprostszy, poniewaz jest to standardowy model autoregre-
syjny (rzedu drugiego) réwniez z bledami SV. Jest on zapisany jako AR(2)-SV.

Jezeli zalozymy warunkowa normalnosé proceséw resztowych to warian-
cje w réwnaniu obserwacp i trendu mogq przy]qc nastepu]a,ca, postac

N@©, 63 i 7, ~ NO, ®2, T (29)

gdzie: ‘ o
Utz = hszum,t‘ i wtz' = hsyglml,t' (2.10)

h;zun:,t : blszumhszum,t—l + aD, szum + alk, sztzrn(ng;l) 2’ (2'11)

hs ygnal,t = bls _/gnnlhsygﬁnl t-1 + aO sygnat + a4, s, /glml(E 77t—1) ? (2‘12)

wraz z standardowymi za}ozemaml zapewma]qcymx dodatmosc i skonczonosc
warunkowych ‘wariangji: : :
b

bl szum(sy jgnnl) ! szum(sygnnl)’

Al szum(sygnal) =1- L szum(s Jgnal) 20,

al szum(s_/gnal) 20, (11 szzzm(SJgna}) + bl szum(s_/gnal) <L
z postac1 warunkowych wananql wymka Ze mamy var( t) =11 var(l],) 1

oraz E(hszum(s ygnat), t) =1
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- Réwnania (2.10)-(2.12) opisujg modele GARCH(1,1) .z warunkowym,roz-
ktadem normalnym. Model lokalnego poziomu-z:tego.typu bledami bedzie
w. dalszej czesci artykulu zapisywany w. skrécie'jako LL-GARCH. Jako alter-
natywe mozna réwniez uzy<¢ zamiast warunkowego rozktadu normalnego roz-
klad t-Studenta. Odpowiednie reszty z rozkladem t-Studenta 0zZNnaczono w.na-
stepu]qcy sposob ‘ Sty

D, . ~ Usyerat
g ~H0,—zn—— o |in~t O-(——T\ & Vet |, (2:13).
) ‘t‘ ( (vszum ' Z)O'tz * ’"_] t [ vsygna} 2 a)t‘2 .Sy“Y ,‘ ) .A" 1 “
gdzie t(a, P, v)oznacza jednowymiarowy rozklad- Studenta o niecentralnosci’ a,
precyzji P i -stopniach swobody v. Model ten oznaczono w- skroc1e ]ako
LL-GARCH-Student. . : :
Kolejnym mozliwym war1antem postaci warlanc]l procesow resztowych

jest model zmiennosci' stochastycznej. Jest on.oznaczony jako LL-SV. W tym
przypadku warlanqe zmlema]q si¢ w czasie zgodme z:

hszum L pszumhszum -1 + gszum,t’ . ’ ‘ (214) :
, ' hsyg"““ P sygna{hsygnal -1t é‘sygnait’ ’ ’ (2-15)
gdz1e £ ~ N(O 0,2) i ~NQO, 02, 02 = exp( ) 1 @F) = exp(h

sygna},t) oraz
pszum(sygnal) € ( -1, 1) a takze fzum(sygmzi) N ( e szum(sygna})) : B
Proces ten w.odréznieniu od procesu Stocka i Watsona (2007), poprzez
naloZenie warunkéw ograniczajacych na wspolczynmkl autoregresji, ma sta-.
cjonarne warunkowe wariancje, a' co zatem idzie jest I(1), a nie I(2). Dodatko-
wo, dzigki dwém wariancjom resztowym w réwnaniach dla #, mozna rozpa- -
trywaé rézna zmienno$é warunkowych wariancji w réwnaniu obserwacji
i trendu. ' '
Model autoregresyjny rzedu drugiego, w ktérym zaréwno stala, jak i wspét-
czynniki autoregresji generowane sa przez proces bladzenia przypadkowego
ma nastepujgcg postac:

Y= g + Sltyt—l + 5#% 2+ € & ~ NG, 0p), (2.16)

8y=0,,+ My 1y ~NQ, @ dli=0 12 1)
gdz1e e ~ N(O a?), 02 = exp(hszum 2 oraz h
e (-1, 1) a takze :f ~ N@©, ¥ Szum)

szum |
Nakladajgc warunki ograniczajace na wariancje w?=0dlai =0, 1, 2,

szum,t =p szumhszum,t—l + {szum,t’ psiunt

'w modelu (2.16)-(2.17), uzyskuje sie Standardowy model AR(2)-SV:

yt = 5const + 61 constyt 1 + 52 constyt—Z + 8t’ 8 N(O 0-2) (2 18)

Wszystkle przedstawxone powyzej modele zosta}y wykorzystane w nastep-
nej czesci artykulu do analizy wskaZnika inflacii w Polsce.
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+ 3.. ANALIZA INDEKSU CEN KONSUMENTA W.POLSCE
w LATACH 1992—2007 o

W tym punkcie przeprowadzono anahze szeregu 1nﬂac]1 w Polsce przy. uzyciu,
oméwionych przed chwila modeli z rodziny LL. Celem analizy bylo zestawie-
nie podobieristw i réznic w modelowaniu wskazmka cen konsumenta, z uzy-
ciem konkurujacych i wzajemnie wykluczajacych si¢ modeli, a-takze poréwna-
nie ich mocy objasniajacej: Na poczatku wszystkie modele poddano estymadji,
a nastgpnie obliczono ich moc objasniajaca. Poréwnanie stopnia-dopasowania
poszczegblnych modeli, dokonano standardowo, za pomoca brzegowej gesto-
éci wektora obserwacji, ktéra byla obliczona za pomoca metody Newtona-Ra-
ftery’ego. Inflacja uzyta w niniejszym artykule mierzona jest jako logarytm
wskaznika cen débr i ustug konsumpcyjnych, w ktérym za podstawa wzieto
okres -wczeéniejszy. Dane .wykorzystywane do estymacji modeli:i testowania
ich mocy. objasniajacej dotycza okresu od stycznia 1992 do grudnia 2007 roku.
W ten sposéb otrzymano 192 obserwacje miesieczne: 'Wybdr poczatkowego
roku, od ktérego rozpoczeto badania, byt uzalezniony. z jednej.strony. checig
uzyskania mozliwie jak najdluzszego szeregu czasowego, z drugiej strony za$
podlegat ograniczeniom, poniewaz pominigto okres hiperinflagji, ktéra byla
nastepstwem glebokich przemian gospodarczych w latach 1989/90. Przed przy-
stapieniem do analizy badany szereg oczyszczono z sezonowosci. W tym celu
postuzono si¢ $redniq ruchoma scentrowanq

Badany. okres, jak na warunki polskie jest stosunkowo dhugi. Jest to okres,
ktéry obejmuje zaréwno glebokie zmiany w polityce makroekonomicznej, trans-
formacje gospodarki, jak réwniez przystapienie Polski do Unii. Europejskie;j.
Na dlugookresowy pozwm inflacji ma z pewnosciq wplyw prowadzona przez
bank centralny polityka pieni¢zna. W badanym okresie zmiany w, pohtyce pie-
nigznej mialy charakter zaréwno instytucjonalny, np. ukonstytuowanie si¢ Rady
Polityki Pienigznej, jak i dotyczy}y ewolucji w zakresie prowadzonej polityki
pienieznej w tym jej celéw i strategii. W przeprowadzone] analizie pom1n1¢to
nietypowy, poczatkowy okres glebokiej transformagji systemowej, kiedy mia-
ly miejsce z]aW1ska hlpermflacy]ne a inflacja siegata nawet tysiac procent w skali

" roku. Mimo to pierwszy rok badanego szeregu (1992) przypada jeszcze na koniec
. glebokiej transformacji systemowej, co daje mozliwo$¢ uzyskania ciekawych

wnioskéw. Z kolei nastepne lata (1993-1997) to glowme trwale i stopniowe
przeprowadzame procesu dezmﬂaq1 bedqce] skutk1em wprowadzama planu

4 Do eliminacji sezonowosci w szeregu inflacji wykorzystano metode redniej ruchomej
w programie Eviews 6 z nastepujacymi wsp6lczynnikami:- 0,007589, ~0,000333, -0,000518;
10,002364, -0.000284, ~0,002781, -0,008910, -0,005796, 0,005922, 0,001802, 0,000217, 0,000728.
- Inne metody oczyszczania szeregu z sezonowosci takie jak Census X12 i X11 daly bardzo zbhzone'
wyniki i nie wplywaly znaczaco na charakter oczyszczonego szeregu.":. -
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stabilizacyjnego. Kolejne lata (1998-2004) to wigksza niezaleznos¢ banku cen-
tralnego oraz okres przygotowania Polski do integracji ze strukturami Unii
Europejskiej i, co za tym idzie, istotne zmiany w polityce pienigznej i antyin-
ﬂacy]ne] mu.in. przyjecie nowej strategii: monetarne] polegajacej na wyznacze-
niu sredniookresowej strategii polityki pienigznej oraz na ustalaniu bezposred-
niego celu inflacyjnego. Na osiggniecie inflacji na poziomie 4-5% potrzebowano
okoto  dwunastu lat, co zdaniem niektérych ekonomistéw (np. Grabia, 2003)
$wiadczy jednak o zbyt powolnym tempie wygaszania tego niekorzystnego
zjawiska. Po roku 2004 gléwnym celem polityki- pienigznej stato si¢ stabilizo-
wanie inflacji na niskim poziomie-oraz da,zeme do spelmema kryterlow zapl-
sanych w Traktacie z Maastricht’." Co i

‘Indeks cen konsumenta (CPI) oraz jego pierwsze przyrosty, po wczesniej-
szymlogarytmowaniu i oczyszczeniu:z sezonowosci, przedstawia rycina 1. Pa:
trzac na przebieg inflacji, mozna dojsé do kilku ciekawych wnioskéw. Po pierw-
sze, wyraznie widad, ze badany okres mozna podzieli¢ na dwa zasadnicze
podokresy: lata od 1992 do 2003, kiedy nastapit wyrazny spadek poziomu in-
flacji oraz okres po-roku 2003 w ktérym inflacja oscylowa}a woko} wzgledme
stalego poz1omu :

ln CPI » pierwsze przyrosty In CPI

0,07 Fr—————— . 003 [ : . .

0,06 o 002 | . ‘

0,05 001}

0,04 of .

0,03 001 b

0,02 -0,02 }

0,01 0,03 |
0 L 0,04 | ‘

Y T E— . . YY) I A—— - A
1992 1996 2000 2004 2008 1992 1996 2000 2004 2008

Zrédlo: obliczenia wiasne na podstawie danych publikowanych przez GUS, hitp://www.stat.gov.pl

Ryc. 1 Logarytm wskazmka CPI (po wyellmmowamu sezonowoém) oraz jego pierwsze réznice
w okre51e od styczma 1992 do grudma 2007 roku

Po drugle, blorqc pod uwage p1erwsze przyrosty wskaznika CPI, mozna
zauwazyé, ze lata wczedniejsze, szczegolme mledzy 1992 a 1997 charakteryzuja
si¢ znacznie wieksza zmiennoscig niz lata péZniejsze.

Model Stocka i Watsona daje mozliwosc¢ opisu tych wymienionych wlasno-
Sci, tj. zmiany poziomu procesu i efektu skupiania zmiennosci (ang. volatility

5 Przeglad i ocene polityki pienieznej od roku 1989 dokonuje np. Przybylska-Kapusciriska, 2006.
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clustering). Efekt skupiania zmiennosci jest typowg wlasnoscig szeregéw finan-
sowych (patrz Doman i.Doman, 2004) i polega na tym,:ze zaréwno male, jak
i duze zmiany cen aktywéw nastepuja seriami. Najnowsze badania empiryczhe
(np. Cecchetti i in., 2007) potw1erdza]q wystepowanie efektu skupiania zmien-
nosci, a’'co za tym idzie — zmiennej w czasie warunkowej wariancji
w szeregu inflacji. Model LL posiada dodatkowo jeszcze jedng ciekawg wia-
sno$¢é, ktérej nie mozna w prosty sposéb zauwazy¢ na rycinie 1, mianowicie
poprzez warunkowg wariancje w réwnaniu stanu zaklada, ze moga wystepo-
waé znaczne wahania dlugookresowego poziomu cen.

Na wstepie analizy przystapiono do zbadania stopnia mtegraq1 danych
dotyczacych wskaznika cen konsumenta CPI. W tym celu zastosowano bay-
esowski test pierwiastka jednostkowego, ktéry zaproponowah Koop i van Dijk
(2000). Analiza stopma integracji, w poréwnywalnym okresie, .dla tego same-
go szeregu, z uzyciem testu Dickeya-Fullera i KPSS®, zajmowali si¢ m. in. Welfe
i Ma]sterek (2002). s

. Rozwazmy model, ktéry obrazu]e zw1qzk1 mledzy popularnyrru w litera-
turze klasycznej (niebayesowskiej) testami _pierwiastka ]ednostkowego, czyli
Dickeya-Fullera i KPSS: - - : o

. . ,
InCP], =1,+pInCPl, +ch1nCPI, ,+vt, v, ~ N(O o,2), (3.1)

z=1

T, = a+ 1, + u, u'~ NO, o). ‘ (32)

Wykorzystu]a,c prosta transformacje 4 = 0,2/(c,? + o,2), ]ednosta]ny roz-
klad a priori p(4) = 1 w przedziale [0, 1) oraz rzqd autoregresp p=2 mozemy
rozwazy¢ nastepujace cztery rozlaczne hipotezy”:

H: 2=01i |pl< 1. Szereg jest stacjonarny wokét deterrmmstycznego trendu.

HZ: 0<A<1ilpl=1. Szereg jest ARIMA z dryfem.

Hyi:A =01 |lpl< 1. Szereg jest I(1) wraz z deterministycznym trendem.

H 0 < A<1i lpl=1. Szereg jest zintegrowany rzedu drugiego, I(2).

Wyn1k1 testowania rzedu integracji dla logarytmu indeksu inflacji sg za-
warte:w tabeli 18. Jak widaé wszystkie hipotezy mialy jednakowe prawdopo-
dobieristwo a priori. Trzeci wiersz w-tabeli 1 pokazuje wartosci brzegowej ge-
stosci obserwacji obliczone w modelach, ktére byly powiazane z jedna z czterech
hipotez. Modele te uzyskano poprzez nalozenie warunkéw ograniczajacych
zgodnie z wymienionymi wyzej hipotezami. Jak wida¢, znaczng przewage
uzyskala hipoteza, ktéra glosi, ze pierwsze przyrosty badanego szeregu s sta-

¢ Dickey i Fuller, 1979, Kwiatkowski i in., 1992.
. .7 Koop i van Dijk, 2000, wyrazenie (A.3).
s Ze wzgledu na ograniczony zakres jakie moga przy]mowaé warto§c1 rzeczywxste w ]ezyku
programowania Matlab, w kazdej iteracji od Iogarytmu funkql wagowe] w metodzxe Monte Carlo
z funkcjq waznosci odejmowano 700. =
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Tabela 1

Prawdopodob1enstwa a posteriori hlpotez dotyczacych stopma integracji, obliczone
i ' dla logarytmu indeksu inflacji . :

‘ P(H:|Dane) .| P(H:IDane) | P(Hs|Dane) | P(H:lDane)
Prawdopodobieristwo a priori... - 0,25 0,25 025" 0,25
Brzegowa gestosé obserWacji 1,78E + 100 151E+ 118 1,78E + 80 293E + 77 :

Zrédlo: obliczenia wlasne.

cjonarne. Warto$¢ brzegowej gestosci obserwacji dla H2 jest o osiemnascie rze-
déw wigksza niz dla H; i okoto péttora razy wieksza niz dla pozostatych dwéch
hipotez:-Z tego tez wzgledu, w tabeli 1 $wiadomie zrezygnowano z'podania
prawdopodobieristw a posteriori, poniewaz z prawdopodobieristwem bliskim
wartosci jeden mozna przyjaé hipoteze o stacjonarnosci pierwszych przyrostéw.
- Wyniki zawarte w tabeli 1 sq'zgodne z wynikami, jakie uzyskali Welfe
i Majsterek (2002) wanalizie stopnia integracji cen dla miesiecznych ‘obserwadji
wskazZnika CPI i sg kolejnym argumentem w prowadzonej dyskusji (por. Maj-
sterek, 2008) za traktowaniem inflacji w Polsce jako (1), a co za tym idzie —
za przyjeciem zintegrowania rzedu drugiego w procesie generujacym ceny.
- Jak wiadomo, modele lokalnego poziomu implikujg ujemna autokorelacje
pierwszych przyrostéw. Warto wigc sprawdzié, czy wlasnoséé ta wystepuje
w_szeregu inflacji. W tym: celu obliczono wartosci funkeji autokorelacji (ACF)
i autokorelacji- czastkowej (PACF). Wyniki obliczert wraz z przerywang linia,
ktéra oznacza typowy 95% przedziat ufnosci, przedstawia rycina 2.

ACF

" PACF
108 T " #1,96m05---- 1  1OF ) T 41,9605 -~
0,5r q 05}
0 """"“"_""'I“"‘“'""'““i::"' PN iolnlnleiniluiulnitst flststsislaieialsisisiaiuinininied o
e F— . [ EEES o
-05¢ ' { =05
-1,0¢ N ) N 'J -1,0¢ \ : A L J
0 2 4 6 8 10

Zrédlo: obliczenia wlasne.

‘ Ryc. 2. Funkcja autoykorel’acj‘i‘ (ACF) i autokofelacji czastkowej (PACF)
wraz z przedzialami ufnosci obliczona dla przyrostéw logarytméw CPI

. Jak widaé, cztery z dziesieciu wartosci ACF sg istotne statystycznie przy
5-procentowym poziomie istotnosci, z czego pierwsza, druga i szésta przyjmu-
ja wartosci ujemne. Wyniki te potwierdzaja hipoteze o istnieniu ujemnej auto-
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korelacji dla pierwszych przyrostéw inflacji. O ile ujemna autokorelacja nie
budzi watpliwosci, to sugerowany, na podstawie oszacowanych wartosci PACE
rzad autokorelacji jest niejednoznaczny. Najbardziej istotne okazalo si¢ drugie
opéZnienie, potem w kolejnosci malejacej: trzecie, 6sme i pierwsze. Sugeruje to
istotng autokorelacje rzedu drugiego lub trzeciego. Posta¢ funkcji autokorela-
Gji, przedstawiona na rycinie 2, jest zasadniczo zgodna z postacig-funkji au-
tokorelacji obliczong dla szeregéw. inflacji krajéw grupy G-7, gdzié jak podaja
Cecchetti i in. (2007), réwniez uzyskano istotng ujemng autokorelacje rzedu
pierwszego®. Pewne watpliwosci budzi jednak istotno$é autokorelacji nie tylko
rzedu pierwszego, ale réwniez wyzszych rzedéw, a takze wartosci funkgji
autokorelacji czastkowej, co wskazuje na bardziej zlozong strukture niz w mo-
delu IMA(1,1). Moze to wplywaé w tym przypadku na moc objasniajaca mo-
deli lokalnego poziomu, poniewaz zakladamy w nich explicite wystepowanie
ujemnej, istotnej autokorelacji rzedu pierwszego i brak autokorelacji wyzszych
rzedéw oraz ujemne wartosci autokorelacji czgstkowej, dazace do zera w tem-
pie wykladniczym.

Wnioskowanie bayesowskie wymaga przyjecia rozkladéw a przorz estymo-
wanych parametréw. W tym przypadku wymiar wektora parametréw.oraz
jego wspdlrzedne réznia sie znacznie, w zaleznosci od rozpatrywane] hipotezy
modelowej. Szczegétowe informacje na temat rozkladéw a priori szacowanych
parametréw, w badanych modelach, przedstawia tabela 2. Jak widaé, sa to roz-
klady wiasciwe, w wiekszosci bardzo rozproszone, odzwierciedlajace niepre-
cyzyjna wiedze badacza na temat ich prawdziwych wartosci. Dodatkowo,
zmienna odpowiadajaca za trend — &, oraz za warunkowa wariancj¢ w mode-
lach SV ~ h,, a takZe zmienne bedace wspdiczynnikami autoregresji w mode-
lach RCA-SV (RW) — &, traktowane s jak zmienne ukryte (ang. latent variable),
czyli zmienne nie dajace si¢ bezposrednio obserwowaé. W podejsciu bayesow-
skim estymacji zmiennych ukrytych dokonuje sie w taki sam sposéb, jak esty-
magji pozostatych parametréw modelu, a ich rozklad a priori wynika bezpo-
érednio z hierarchicznej struktury rozpatrywanych modeli (Koop, 2003).
Szczegély bayesowskiej estymacji modelu lokalnego poziomu o rozkladach
dopuszczajacych warunkowy rozklad t-Studenta i zmienng wariancje oméwio-
no w pracy Kwiatkowskiego (2009). W literaturze polskiej o bayesowskiej es-
tymacji zmiennych ukrytych, gtéwnie w-kontekscie modeli stochastycznej
zmiennosci, pisze Pajor:(2003). Inny ciekawy przyklad zastosowania zmien-
nych ukrytych, tym razem dla funkql produkq1 Cobba i Douglasa, przedsta-
wia Osiewalski (2001). ° '

Dla poczatkowego stanu 50, w modelach: lokalnego poziomu, przyjeto war-
tosc rownal 6, natomlast w modelu RCA SV (RW) dla poczqtkowych wartosc1

9 Prezentowane wymk1 na]bardzze] zblizone 53 do Wymkow otrzymanych dla szeregu 1nﬂac11
w Kanadzie w latach 1984-2006, por. Ceccheth iin, 2007, tablica 3.1, s. 14, -
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Tabela 2
Rozktady n priori parametré6w’
Parametr | - Przyjety rozklad a priori Hiperparametry | . Uzyty w modelu .
“a - | Jednostajny w obszarze o : oo R
Lsuntrend) | stacjonarnoscd i dodatniosci LL-GARCH, LL-GARCH-Student
warunkowej wariancji
b Jednostajny w obszarze ) . . ‘ ]
Lumnd) | stacjonarnosei i dodatniosci LL-GARCH, LL-GARCH-Student
e warunkowej wariancji ‘
v.r:um(.\',\'gnd)' UCiety CauChy'ego' v.(;mn(:,vgmd) > 2 LL—GARCH'Sh'ldent
< | Ucigty normalny ..: © - p, =095, :
1Y szumisygnal) () g ) LL-SV, RCA(Z)'SV (RW), AR(Z)'SV '
x ) , N(Hp’op)' p.r:um(:ygmll) € ("]’1) qp =05 .
st . LL-SV, RCA(2)-SV (RW), AR(2)-5V-"
o.: o Odwrécony gamma C= 0,0], RCA(Z)-SV (RW), AR(Z)-SV '
o, dla IG(C d) «um(r)xnal)’o':’wi >0 d =001 ,
i=0,12. RCA@D)-SV (RW)
Normalny
O e ‘AR(2)-5V
v N ()“5 05 ) ‘ o
Us =0,
S, conet? Uciety normalny w obszarze ol =1 .
o stacjonarnodci * - 8 : -
dia } ’ ‘ AR(2)-SV
i=12. | Nu,ol)

wspétczynnikow autoregresji oraz stalej:. d;y, 0,y 1 6y, zaloZono rozklad nor-
malny, o éredniej i wariancji réwnej odpowiednio 0 i 0,1. Wartoé¢ poczatkowa
warunkowej wariancji jest traktowana jako ustalona i réwna hy = 1 w modelu
GARCH, i hy = 0 w modelu SV.

Dla wszystklch wariancji, zaréwno w standardowych modelach AR, jak
i w modelach autoregresyjnych z losowymi parametrami oraz zmiennosci sto-
chastycznej,. przyjeto odwrécony rozktad gamma. Dla parametrow w modelu
GARCH, stojacych przy opéznionych kwadratach reszt i opéznionej wariandji,
przyjeto rozklady jednostajne na sympleksach otrzymanych poprzez restrykcje
gwarantujace dodatnios¢ i skoriczonos¢ procesu (por. Osiewalski i Pipieri, 1999).
Dla wspétczynnikéw autoregresji, w standardowym modelu AR(2), zalozono
uciety wielowymiarowy rozklad normalny o zerowym wektorze $rednich i dia-
gonalnej macierzy kowariancji, z elementami na gléwnej przekatnej réwnymi
wartoéci jeden. Réwniez dla stalej &, w modelu AR(2), przyjeto rozklad nor-

cons
malny o $redniej réwnej zero i wariangji jeden. Z kolei dla wspétczynnika au-
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toregresji, w modelu SV, wykorzystano wstepna wiedze na jego temat i przy-
jeto stosunkowo informacyjny rozklad normalny ze $rednig i wariancjg réwna
odpowiednio 0,95 i 0,5!°. Dla liczby stopni swobody' przyjeto rozklad Cau-
chy’ego, ucigty lewostronnie w v = 2. Jest to zatem rozklad a przorz w kitérym
z jednej strony zalozono istnienie warunkowej wariangji proceséw (w réwna-
niu obserwacji i trendu), z drugiej strony przyjeto taka mase prawdopodobieri-
stwa, aby grube ogony rozkladu warunkowego mialy najwyzsza gestos¢ praw-
dopodobieristwa. Dodatkowo, z wiasnosci rozkltadu Cauchy’ego wiadomo, ze
rozklad ten nie p051ada skoriczonych momentéw. Oznacza to, Ze zaréwno wa-
riancja jak i kurtoza nie 1strue]ax Wlasnosé ta, wraz z konstrukc]q przedziatu,
ktéry jest prawostronnie nieograniczony, dopuszcza realng mozliwos¢ wyste-
powania c1enszych ogondéw, poprzez 1stn1en1e warunkowe] normalnosci proce-
sOw. : i

W tabelach 3 i 4 zamieszczono rezultaty bayesowskle] estymacp parame-
tréw w modelach opisujacych logarytmy CPI lub ich przyrosty. Przed przysta,—

Tabela 3

Informacje a posteriori paramétréw, w modelach LL-GARCH i LL—GARCHfstudént,
obliczone dla miesigcznych obserwacji wskaznika CPI w latach 1992-2007

Parametr . LL-GARCH LL-GARCH-Student
a ‘ 0,2597 - (0,1345) 02775 | (131 -
Lavgnd 0,2238 [0,0701 0,5501] 02578 [0,0557 0,5388]
b 07286 |, 0.1477) . 0,7007 ... (01503)
tygnd 0,7700 [0,4170 0,9406] 0,7256 . [0,4064 0,9424]
v . . 1 24891 | (0,4135) -
svynd , 23890 |, [2,08273,0946]
a 0,2456 (0,1458) L 02713 | (0,1637)
b 02083 | [0,069505243] | .. 02373 . |  [0,03690,6007)
b 07431 |- (0,1594) : 0,6090 , (0,2563)
| sz 0,7857 [0440009304) | . 06802 [0,0935 0,9454] .
v . o o 12,4796 - “ . (0,4106)
L : s 23831 . {- . [2,11733,0580] - ..
o  +b | 09919 0,0099) 09783 -~ | - 00241
ossgral T sygnd 09952 | . [0,97251,0000] © 09852 .| . [093100,9998];
a  +b 0,9931° (0,0087) 0,8668° - L (0,1475)
Loz 1, szm 10,9959 | [0,9768 1,0000] 0,9266 :[0,5536 0,9988]

Zrédio: bbliczenia wlasne.

10 Na przyklad, dla kwartalnych danych wskaznika konsumenta, w artykule Grassiego i Pro-
iettiego (2008) wartos¢ oczekiwana rozkladu a posteriori wsp6lczynnikéw autoregresji, w modelach
SV, wyniosla odpowiednio 0,9883 w réwnaniu.obserwadji i 0,9856 w réwnaniu trendu.
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Tabela 4.

‘ Informac]e a posterlorl parametréw, w modelach LL-SV i RCA(2)-5V (RW), obliczone. «:- :
telel dla mlesxecznych obserwacji wskazZnika CPI w latach 1992-2007

' Parametr , ‘ k  LL-SV . l Parametr - 1 ;RCA(Z)-SV (RW)
i |- .09930 | - (61735-3). | 09780 . | .. - (0,0332) .
e 10,9950 . | [0,9837 0,9990] Pszum 09899 |, . [091290,9990]
yio | 01816 | (01815) © 2. | 046351e-1 | - (0,58458e-1) - .
sl 101255 . |. [0,00980,5224] Vo | 0307291 |, [4,1758¢-31,3339-1] .
' " , 1. 07817 - (0,5558)
B I ° .-0,6572 [0,1444 1,8100]
©0,9906 | (8,7786e-3) - ‘| o 2,8213e-3 o (1,3714e-3) .
P scun 0,9932 [0,9775 0,9990] o 2,5071e-3 [9,7113¢-4 5,5280e-3]
, 10,6404 “| 7 (1,0457) P 5,1339-3 © (3,1228¢-3)
Yoo | = 0,3546 | [0,02601,9919] | ool 4,3482e-3 | [1,0952¢-3 1,1065e-2] -
) 6,4763¢-3 (4,1621e-3)
© | 54202e3 | [1,5477e-3 1,4430e-2]

Zrédlo: obliczenia wlasne.

p1emem do obhczen pierwotne dane pomnozono razy 100. Na podstawie sze-
regu , = 100InCPI,, dokonano estymaciji parametréw w modelach: LL-GARCH
(M), LL-GARCH-Student (M,) i LL-SV (M,), natomiast dla pierwszych réznic
Ay, uzyto modele: RCA(2)-SV (RW) (M) i AR(2) SV (M;). W pierwszej linii
w tabelach 3 i 4 znajduja sie wartosci oczeklwane, natomiast w drugiej linii
umieszczono mediany rozkladéw a posteriori. W nawiasach pétokraglych poda-
no wartosci odchyleri standardowych, natomiast w nawiasach kwadratowych
znajduja sie 95% przedzialy o najwyzszej gestosci a posteriori (HPDI).
Otrzymane wyniki estymacji pozwalaja stwierdzi¢, Ze rozwazany szereg,
zdecydowame przemawia za wystepowaniem warunkowej heteroskedastycz-
nosci i to zar6wno w réwnaniu obserwagji, jak i trendu. W modelach GARCH
rozklady a posteriori. parametréw 4, i b; sq istotne statystycznie, poniewaz maja
wzglednie male rozproszenie, a ich przedzialy HPD nie zawierajg zera. Dodat-
kowo, suma punktowych ocen a posteriori parametréw a, i b;, w modelu
LL-GARCH, jest bliska wartosci jeden, co Swiadczy o silnej persystencji wa-
runkowej wariancji. Z tego tez powodu, w tabeli 3 zamieszczono réwniez ich
sume wraz z poszczeg6élnymi charakterystykam1 a posteriori. Jak latwo zauwa-
zy¢ uzyskane punktowe oceny sa bliskie jedynki, a gérna granica przedzialu
HPD jest réwna wartosci jeden. Oznacza to, ze jako dodatkowy model, w réw-
naniu obserwagji i.trendu mozna by bylo rozpatrzy¢ tzw. zintegrowany model
GARCH, czyli IGARCH. W procesie IGARCH(I, 1) zachodzi a4, + b; = 1, co
oznacza, ze jest to proces zintegrowany co do wariancji (Engle i Bollerslev,
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1986). Bayesowskq estymacje i testowanie modeli IGARCH, dla polsklch sze-
regéw finansowych, przedstawiajq Osiewalski i Pipieri (1999).

W modelu LL-GARCH-Student mozna zauwazyd, ze rozklady a posterzorz
parametru b;, w poréwnaniu z parametrami w modelu LL-GARCH, s zloka-
lizowane bardziej na lewo, co $wiadczy-o mniejszej reakcji na opéZnione war-
toéci warunkowej wariancji. Dotyczy to zwlaszcza parametru w réwnaniu ob-
serwacji, gdzie warto$¢ oczekiwana i mediana, w modelu LL-GARCH-Student,
wynoszg odpowiednio 0,6090 i 0,6802, natomiast w modelu LL-GARCH sg one
réwne 0,7431 i 0,7857. Oznacza to, Ze przyjecie rozkladu o grubszych ogonach
prowadzi do zmniejszenia persystencji zmiennosci. Dodatkowo, uwzglednie-
nie w modelu GARCH warunkowych rozkladéw t-Studenta, prowadzi do
mniejszej precyzji. Pomimo pewnych réznic, w lokalizacji parametréw. i roz-
proszeniu, oba modele GARCH daja podobny opis zmiennosci badanego sze-
regu. Takze w modelach zmiennosci stochastycznej, $rednia i mediana a poste-
riori parametru p przyjmuja wartosci-zblizone ‘do jedynki, co .wskazuje na
wystgpowanie bardzo silnej persystencji warunkowej wariancji, a lokalizacja
rozkladu a posteriori jest podobna do tej przyjetej a priori. Trwalo$é zakldceri
losowych (szokéw), w zmiennosci obserwowanego procesu mierzona za po-
mocg wspdlczynnika HL = In0,5/Inp (por. Pajor, 2003), jest bardzo duza, roz-
proszona i cechuje si¢ prawostronng asymetrig. Dolny kraniec przedziatu obej-
mujacego 80% calej masy. a posteriori wynosi.5,73 miesiecy, natomiast gérny
az 138,59 miesiecy, z kolei mediana a' posteriori: jest réwna 53,91 miesiecy.
W przypadku szokéw w zmiennosci trendu, rozpietos$é przedziatu jest jeszcze
wigksza, poniewaz dolny i gérny kraniec przed21a}u wynos1 odpow1edmo 10,98
i 227,08, natomiast mediana jest 'réwna 95,39 miesiecy. '

Mimo, ze oceny punktowe wspdélczynnika p sg bliskie wartosci ]eden to
masa rozkladu a posteriori, wspélczynnika autoregresji, w réwnaniu warunko-
wej wariancji, jest zlokalizowana w obszarze stacjonarnos’ci Dzieje sie tak, po-
niewaz charakteryzujg si¢ one matym rozproszeniem i niewielkg rozpietoscia
przedziatu HPD. Punktowe oceny parametru p w modelach SV sg zgodne
z wynikami, zamieszczonymi w artykule Grassiego i Proiettiego (2008), dla
kwartalnych danych wskaZnika cen konsumenta CPI w Stanach Zjednoczonych.

Warto$¢ oczekiwana a posteriori liczby stopni swobody, w modelu
LL-GARCH-Student, w réwnaniu obserwacji ksztaltuje si¢ na poziomie 2,4796,
natomiast w réwnaniu trendu jest réwna 2,4891. Dodatkowo, rozklady te, sg
bardzo ciasno zlokalizowane na prawo od wartodci v = 2, 0 czym $wiadcza
zamieszczone w tabeli 3 przedzialy HPD. Fakt, ze niemal cala.masa prawdo-
podobieristwa a posteriori jest skupiona ponizej wartosci cztery oznacza, Ze dane
silnie odrzucajg hipoteze o istnieniu kurtozy rozkladéw. Taka sytuacja wska-
zuje na rozklad warunkowy, wyraznie rézny od rozkladu ‘normalnego oraz
potwierdza wystepowanie bardzo ciezkich:ogonéw, co wigze sie z czestym:
wystepowaniem obserwacji nietypowych, w' procesie obserwacji i trendu.
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Badany szereg ma zagwarantowang skoriczong wariancje. poniewaz,. przyjeto
rozklad a priori, ktorego gestosc przyjmuje niezerowe wartosci na prawo od
U= 2 : R .

W tabeli 4 zamieszczono wyn1k1 estymaql parametrow, w modelu autore-
gresyjnym, w ktérym wspélczynniki-autoregresji podlegaja procesowi bladze-
nia przypadkowego, natomiast warjancja opisana jest przez model stochastycznej
zmiennosci. Zmienne w czasie wspélczynniki. wykazuja sie mala zmiennoscia,
poniewaz ich pierwsze przyrosty majg stosunkowo malq wariancje. Widac.to
poprzez fakt, ze wigkszos¢ masy prawdopodobieﬁstwa a posteriori wariangji
dla. (0,2, dla i = 0, 1, 2,przypada na rejony polozone w pobhzu zera, z ]edno-
czes$nie wzglednie duzym rozproszeniem.-

W tabeli 5.umieszczono brzegowe gestosci. wektora obserwac]x, obllczone
przy uzyciu metody. Newtona-Raftery’ego oraz otrzymany na tej podstawie
ranking modeli. Uzyskane rezultaty informuja, Ze w przypadku szeregu infla-
cji proponowany w artykule model lokalnego poziomu, w ktérym bledy w réw-
naniu’ obserwacji i trendu opisane sg za pomocg modelu GARCH (1,1) z wa-
runkowym rozkladem ¢-Studenta, ma najwieksza moc objasniajaca. Znacznie
nizsza, w poréwnaniu z innymi konkurencyjnymi modelami, wartos¢ logaryt-
mu brzegowej: gestosci wektora obserwacji (-91.88) informuje, ze dane wyraz-
nie wskazuja na ten model, czynigc pozostale specyfikacje wysoce nieprawdo-
podobne. Drugim .w kolejnosci, po modelu LL-GARCH-Student, jest model
zaproponowany przez Stocka i Watsona, czyli model lokalnego poziomu
z bledami typu SV.-Model ze stalymi parametrami:z wartoscia —141,72 ma do-
piero czwarte miejsce w rankingu, po modelu LL-GARCH. Ostatnie miejsce
w rankingu ma model autoregresyjny ze wspélczynnikami generowanymi przez
proces bladzenia przypadkowego Model ten za]mu]e doplero piate miejsce,
]edna, pozycje mze] niz standardowy model AR.

Tabela 5

Loga‘rytmrbrze'gowej gestoéci wektora obserwacji oraz ranking konkurujacych modeli

: i LL-GARCH- |+ ;4 o S :
LLGARCH | “grll | LLSV. | RCAQISV (®W) | ARQ)-SV
Logarytm brzegowej | 1547, 9188 | -12613 | -18318 | -14172
gestosci obserwacji s ~ , e .
Ranking modeli 3| 1 v 5 4

Zrédlo: obliczenia wlasne.

Zblizong postaé, do modelu RCA(2)-SV, mial model uzyty przez. Koopa
i Pottera (2001). W ich badaniu uzyskal on'znaczng przewage nad konkuren-
cyjnymi specyflkac]aml Okazuje si¢ jednak, ze w przypadku danych polskich,
ma on najnizsza pozycje w rankingu.
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Stosunkowo malg zmiennoéé wspélczynnikéw autoregresji wydaje sig
potwierdza¢ rycina 3, na ktérej zamieszczono wybrane'charakterystyki roz-
kiadéw a posterzort pierwszego &, (gérny rysunek) i druglego wspdélczynnika
autoregresji &, dla-t = 1, .., 192. Pogrubiona liniq polgczono mediany a po-
steriori; natomiast cieriszg l1n1q zaznaczono dolng i gérng granice przedzm}u
0 najwyzszej gestosci a posteriori. Poza poczatkowym okresem, ich rozpigtosé
jest stosunkowo stala. Mata rozpigtos¢ przedzm}u HPD w pierwszym roku,
jest na]prawdopodobme] nastepstwem przyjecia mato rozproszonych rozkla-
dow a priori stanéw poczatkowych: Punktowe oceny na poziomie wartosci ocze-
kiwanej wspolczynmkow autoregresji, w modelu ze statymi parametrami; wy-
niosty odpowiednio -0,3404 i-0,34931, z bledami réwnymi 6,9283e-2 i 6,3179¢-2.
Sq one zatem znacznie oddalone od zera i tym samym istotne statystycznie, co
potwierdza wystepowame zautokorelowanej struktury p1erwszych przyrostéw.
Poréwnujac je z ciggiem median, przedstawionym na rycinie 3, mozna zauwa-
zy¢, ze mediany te sg zblizone do punktowych ocen wspolczynmkow w stan-
dardowym modelu AR.
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Zrédlo: obliczenia wlasne.

Ryc. 3. Pogrubiong linig oznaczono mediany wspélczynnikéw autoregresiji
w modelu RCA-SV (RW): §,,— panel A i §,,— panel B oraz dolne i gome krance
95% przedzm}éw o na)wyzsze] gestosci a posteriori :
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. Jak wspomniano w, poprzedniej czesci artykulu, zmienno$é warunkowych
wariancji. ma, wazne nastepstwa dla interpretacji wspélczynnika korelagji, kté-
ry okresla zalezno$¢ miedzy przyrostami inflacji a ich pierwszymi opéZnienia-
mi. Jego wykres, .obliczony za pomoca najbardziej prawdopodobnego modelu,
czyli LL-GARCH-Student, przedstawia panel A na rycinie 4. Otrzymany ciag
wspolczynmkow jest zgodny. z wynikami zaprezentowanymi. w raporcie Cec-
chetti i in., 20071, pomewaz okresy wysokiej inflacji i niestabilnosci gospodar-
czej cechuj sie réwniez znacznym wzrostem wspélczynnika korelagji.

~-Dla danych polskich, najbardziej interesujace wydaja sie lata 1992-1994,
gdzie wida¢ wyraZny spadek wartosci wspétczynnika korelacji z -0,1 do -0,5,
wraz z; gwattownym wzrostem rozpietosci przedzialéw HPD w. latach 1994~
-1995. Moze to byé spowodowane tym, Ze poczatek lat dziewieédziesiatych

0,05 | A S Coe ' : wspoélezynnik korelacji =———

=0,10 - N f
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003 |
002 F
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In CPl—
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Zrédlo:. obliczenia w}asne ’
Ryc 4. Mechany wspélczynnika autokorelaq1 {(pogrubiona hrua na panelu A) wraz z dolnq
i gérnq gramcq 95% przedzialéw o najwyzszej gestosci a posteriori oraz logarytm wskaznika CPI

i trend lokalny (panel B). Wszystkie charakterystyki obliczono przy uzyciu
modelu LL-GARCH-Student

¥ Rycina 3.2 na s. v18.
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byt okresem duzych zmian w gospodarce, tj. radykalnej stabilizacji i liberali-
zacji makroekonomicznej, ktérym towarzyszyto zjawisko galopujacej inflacji.
w kole]nych latach, po roku 1994, wspétczynnik korelacji przyjmowal wartosci
na znacznie nizszym poziomie, réwnym okoto -0,45. Wskazuje to tym samym,
poza poczqtkowyml latami zwigzanymi z okresem radykalnej transformaql
na stala, niezmienng Ww_czasie. autoregresyjna strukture mﬂaql ER

Punktowe oceny trendu prezentuje panel B na rycinie 4, ‘natomiast warun-
kowe wariancjé w réwnaniu obserwagji i trendu wraz z 95% przedzm}aml HPD
sq przedstaw1one odpowiednio na panelu A i B ryciny 6. Wszystkie te charak-
terystyki, podobnie jak wspomniany wczeéniej wspétczynnik korelacji, esty-
mowano za pomocg modelu LL-GARCH-Student. Jak widaé, w badanym
okresie, zar6wno trend, jak i ]ego zmienno$¢ ulegly znaczacej zmianie. Warto$¢
trendu inflacji, obliczona na poziomie mediany a posteriori, zmalala z poziomu
okolo 3% w roku 1992 do 0,3% w roku 2007, podczas gdy j ]ego warunkowa
wariancja z poziomu 4,96 w 1992 zmalata w tempie wykladniczym do blisko
zera w roku 1994 i latach nastepnych.

Wydaje si¢ interesujace poréwnanie ocen a posteriori meobserwowalnego
trendu, z inflacj bazowa, ktdrej wartosci podaje Narodowy Bank Polski. Jak
wiadomo mﬂaq1 bazowa sluzy do oceny $rednio- i d}ugookresowego trendu
ogélnego poziomu cen, poniewaz jej wartosci ilustrujg tendencje zmian oczysz-
czone z wahan okresowych oraz ze skutkéw szokéw podazowych ktére
najczeéciej majg charakter prze]sc1owy Wiedza na temat mﬂac]1 bazowej umoz-
liwia oszacowanie k1erunku i skali wp}ywu prowadzone] przez bank centralny
polityki pienieznej'2

Poniewaz bank centralny podaje wartoéci inflacji bazowe] doplero od stycz-
nia 1998 roku, na rycinie 5 podano odpowiedni fragment"ocen- trendu oraz
wartosci logarytméw mﬂaql bazowe] Uzyta mﬂaqa bazowa to indeks cen po
Wquczemu cen zywnosci i energii, gdzie za podstawa wzigto poprzedni mie-
sigc. Punktowe wartodci trendu zaznaczono pogrubiong hmq laczac mediany
a posterzorz zmiennej &, natomiast cierisza linia zaznaczono wartosci mﬂaq1 ba-
zowej. Dodatkowo na rycinie umieszczono réwniez dolna i gomat gramce 95%
przedzialéw o najwyzszej gestosci a posteriori parametru J,.

‘Jak widaé na powyzszym rysunku uzyskany trend, wyznaczony za pomo-
ca modelu LL-GARCH-Student, wskazuje na podobny kierunek zmian co
wartoéci inflagji bazowe], ma on jednak w poréwnaniu z nig bardziej gladki
przebieg, a jego przedzialy ufnoéci w- zdecydowane] wigkszosci obejmuja jej
reahzac]e Potwierdza to zatem’ wiarygodnoé¢ uzyskanych’ wynikéw badar,
a zarazem da]e mozhwosc mekawe] 1nterpretaq1 modelu lokalnego poz1omu,

1 Narodowy Bank Polski — Internetowy Serwis Informacyjny, http // WWW. nbp pl / statystyka /
bazowa/metodologia.pdf (9.02.2009). -


http://www.nbp.pl/statystyka/
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Zrédlo:- oblitzenia wlasne.

Ryc 5. Punktowe oceny trendu wraz z dolna i gornq granica 95% przedzialu HPD
oraz wartosc1 mflaql bazowe], gdzie za podstawe wzigto pozmm cen z poprzedmego miesiaca

poniewaz zmienny parametr mozna interpretowaé jako dlugookresowq ten-
dengje inflacji. .-
- Na panelu B rycmy 6 mozna zauwazyc, ze w latach 1992-1994 wystepowa}
systematyczny spadek zmiennoéci ditugookresowego trendu inflaj. Zwiazane
to bylo z rozpoczetym w 1990 roku i kontynuowanym w kole]nych latach
programem stab111zacy]nym Patrzac na panel A ryciny 6, mozna réwniez do-
strzec, ze okres miedzy rokiem 1992 a 1997 charakteryzu]e si¢ znacznie wigk-
sz3 zmiennoscig niz lata péZniejsze. W latach 1992-1993, pohtyka prowadzona
przez bank centralny, kontrolowala wzglednie sprawne zasoby pieniezne i coraz
sprawniej ogramczala mﬂac]g (Polariski, 2005). Teza ta, znajduje potwierdzenie
na rycinie 6, pomewaz jak pokazuje wykres zmiennosci na panelu A, okres ten
charakteryzowa} si¢ wzglednie mala, w poréwnaniu z okresem péZniejszym,
zmiennoscia cen oraz wykladniczo malejacq zmiennoscia trendu (panel B).
Najwigkszg zmienno$é  obserwujemy pod koniec 1993 i na poczatku 1994 roku.
Nagla zmiana poziomu cen mogta by¢ skutk1em kilku niezaleznie wystepuja-
cych, w tym okresie lub krétko przed nim, przyczyn. Po pierwsze, wystapito
kilka jednorazowych egzogemcznych impulséw, takich jak ,skokowa” dewa-
luacja zlotego o 8% procent, wprowadzona w sierpniu 1993 (Polaniski, 1999)
oraz ,zamrozenie”, a nastepnie podniesienie stép podatkowych w 1994 roku.
Zdaniem ekonomistéw (Bauc, 1995; Lutkowski, 1995; Grabia, 2003) skokowe
dewaluac]e zlotego mialy duze znaczenie dla kreaq1 p1en1qdza i doprowadzity
do.,wykolejenia” programu antymﬂacyjnego Po drugie, w drugiej polowie
1993 roku nastapita liberalizacja przeplywéw kapitatowych, ktéra miata znacz-
ny wplyw na utrate kontroli ksztaltowania podazy pienigdza przez bank cen-
tralny (Polariski, 2005). Na problemy polityki stabilizacyjnej w tym okresie mégt
si¢ réwniez wplyna¢ fakt, ze od 1994 polska gospodarka zaczeta byé réwniez
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Ryc. 6. Mediany rozkladéw a posteriori warunkowe] wariancji w réwnamu obserwac]l
(pogrubiona linia na panelu A) oraz w réwnaniu trendu (pogrubiona linia.na panelu B),

a takze dolne i gérne krarice 95% przedzialéw o najwyzszej gestosci a posteriori (zwykla linia).
Wszystkie charakterystyki zostaly obliczone przy uzyciu modelu LL-GARCH-Student

w duzym stopniu zasilana ze zrode} zewngtrznych pochodzqcych z nadwyzk1
w handlu przygranicznym (Polszakiewicz, 2005). Liberalizacja przeptywow
kapitalowych spowodowala, ze polska gospodarka stangla wobec tzw. dyle-
‘matu niespéjnego czworokata. Polega on na tym, ze wladze monetarne nie
mogg jednoczesdnie prowadzi¢ autonomicznej polityki pienigznej, stabilizowad
kursu walutowego, zapewni¢ pelnej mobilnosci przeplywéw kapitatlowych oraz
umozl1w1c pelng wymiane handlowq (Polanskl, 2005; Polszakxewu:z 2005).

4. PODSUMOWANIE

Giéwnym celem tego artykutu byto zastosowame modeli, z parametram1 ge-
nerowanymi przez procesy stochastyczne, do opisu dynamiki.inflacji w Polsce.
Badania dotyczyly miesiecznych obserwacji wskaZnika cen konsumenta CPI
w okresie od stycznia 1992 do grudnia 2007 roku. ‘
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Punktem wyjscia bylto wykorzystame i poréwnanie mocy objagniajacej
najnowszego modelu Stocka i Watsona z innymi modelami. Czgs¢ z tych modeli
byla juz uzywana wczesniej w badaniach empirycznych, inne za$ to nowe
konstrukcje modelowe. Dotyczy to zwlaszcza modelu LL-GARCH-Student,
ktéry uzyskal najwieksze prawdopodobieristwo a posteriori. Modelowanie
proceséw ukrytych o-bardzo grubych ogonach jest zagadnieniem' zupetnie
nowym i okazato si¢ wazne w wyjasnianiu zmiennosci inflagji. '

 Wspdtezynnik korelacji miedzy przyrostami inflacji (CPI) a ich pierwszymi
opdZnieniami:dat mozliwos¢ wyodrgbnienia dwéch zasadniczych podokreséw.
Pierwszy to lata 1992-1994, gdzie widac jego wyraZny spadek z -0,1 do -0,5
oraz okres pézniejszy po roku 1994, kiedy nastapita stabilizacja struktury in-
flacji.

- Na koniec nalezy réwniez doda¢, ze poza dobrze udokumentowanymi
przestankami empirycznymi w najnowszej literaturze swiatowej, jak dotad nie
ma prostego wytlumaczenia losowosci parametréw w modelach inflagji. Jako
przyczyny losowosci Stock i Watson (2007) podajg szeroko rozumiane zmiany
w strukturze gospodarki, zalozeni polityki monetarnej, rozwéj rynkéw finan-
sowych czy tez zmiane natury potencjalnych szokéw wplywajacych na a gospo-
darke '
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DODATEK A

Analiza stabilnosci estymatora Newtona-Raftery’ego

W czgéci 3, do obliczenie mocy objasniajacej konkurujgcych modeli oraz nada-
nia im odpowiedniej rangi, postuzono si¢ metodq Newtona-Raftery’ego. Jak
wiadomo, gléwng wada tego estymatora jest jego niestabilnoéé, poniewaz nie
spelnia on centralnego twierdzenia granicznego (Carlin i Louis, 2000). Z prak-
tycznego punktu widzenia dzieje sie tak, poniewaz bardzo male wartosci funkdji
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wiarygodnosci - w znaczny spos6éb wplywajgq na wielkoé¢ sredniej harmonicz-
nej, dlatego tez wazne jest sprawdzenie jak ksztaltowaly sig, wraz ze wzro-
stem cykli, jego realizacje dla poszczegélnych modeli. Rycina A.1 przedstawia
przebieg brzegowej gestoscn wektora obserwacji w zaleznosci od liczby cykli,
Jak widaé zachowanie sie estymatorow Newtona-Raftery ego dla kazdego
modelu bylo stabﬂne. - :
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Ryc. A.1. Wartosci logarytmu estymatora Newtona-Raftery’ego wraz ze wzrostem liczby cykli
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