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JUSTYNA WROBLEWSKA!

ANALIZA MODELU REALNEGO CYKLU KONIUNKTURALNEGO
Z WYKORZYSTANIEM BAYESOWSKICH MODELI TYPU VEC?

1. WSTEP

Wiele teoretycznych modeli ekonomicznych zaklada wystgpowanie zaréwno
dlugo-, jak i1 krotkookresowych zaleznosci pomiedzy wielkosciami pochodzacymi
z gospodarki. Do najbardziej znanych przyktadow naleza r6zne wersje modelu realnego
cyklu koniunkturalnego (modelu RBC), ktorego nawet najbardziej podstawowa forma
przewiduje, ze zachowaniem wielko$ci ekonomicznych sterujg wspolne trendy sto-
chastyczne oraz czynniki krotkookresowe. Pytanie, jak duza czgs¢ zachowania zmien-
nych jest wynikiem trendéw stochastycznych (a wigec zaburzen losowych o trwatym
oddzialywaniu), a ile jest wynikiem wstrzaséw o charakterze przejsciowym, jest wazne,
poniewaz poznajac natur¢ podstawowych agregatow makroekonomicznych okreslamy
mozliwo$ci wplywania na nie. W konteks$cie modeli RBC przyjmuje si¢, ze nawet
w kroétkich okresach za zachowaniem analizowanych wielkosci stojg gléwnie wstrzasy
o trwatym oddziatywaniu (wstrzasy realne), a znaczenie wstrzaséw przejsciowych
(utozsamianych ze wstrzgsami nominalnymi) jest mniejsze.

Celem niniejszego opracowania jest empiryczna analiza podstawowego modelu
RBC zbudowanego dla produkcji, konsumpcji i inwestycji w gospodarce polskiej
w latach 19972015, a przez to uzyskanie odpowiedzi na pytanie o natur¢ wstrzaséow
sterujacych ich zachowaniem. Dla zbadania tego zagadnienia zostanie wykorzystana
grupa bayesowskich modeli typu VEC, w ktorych procz restrykeji natozonych na para-
metry opisujace zwigzki dtugookresowe, dodatkowo moga zosta¢ nalozone restryk-
cje na parametry opisujace zaleznosci w skonczonym okresie. Podobne badania, ale
z wykorzystaniem wnioskowania czgstosciowego, byly juz prowadzone dla makroeko-
nomicznych szeregébw czasowych pochodzacych z gospodarki Stanow Zjednoczonych
(zob. np. Hecq i inni, 2000; Issler, Vahid, 2001; Centoni, Cubadda, 2003).

Punkt 2 artykutu po§wigecono zarysowaniu teorii ekonomicznej. W punkcie 3 przed-
stawione zostaly bayesowskie modele wykorzystane w czesci empirycznej. Punkt 4
prezentuje analizowane dane i uzyskane rezultaty. Artykut konczy podsumowanie

1 wskazanie kierunkéw dalszych badan.
' Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie, Wydziat Zarzadzania, Katedra Ekonometrii i Badan
Operacyjnych, ul. Rakowicka 27, 31-510 Krakow, Polska, e-mail: wroblewj@uek.krakow.pl.
2 Praca zostala sfinansowana ze $rodkéw przyznanych Wydziatowi Zarzadzania Uniwersytetu
Ekonomicznego w Krakowie, w ramach dotacji na utrzymanie potencjalu badawczego.
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2. MODEL EKONOMICZNY

W niniejszym opracowaniu zajmiemy si¢ empiryczng analizg podstawowego
modelu realnego cyklu koniunkturalnego (modelu RBC), ktéry opisuje zachowanie
i zalezno$ci trzech zmiennych — produkcji (Y), konsumpcji (C) oraz inwestycji (/).
Zgodnie z modelem teoretycznym zaproponowanym w 1988 roku przez Kinga i innych
(zob. np. King i inni, 1991; Issler, Vahid, 2001) dtugookresowe zachowanie tych
zmiennych jest sterowane jednym wspolnym trendem stochastycznym, a krétko- i $red-
niookresowe — jednym tzw. wspolnym czynnikiem cyklicznym (Issler, Vahid, 2001):

log(Y;) = log(X}) + ¥ + myik,,
log(C,) = log(Xf) +c+ nckkt, (D)
log(I;) = log(X?) + T+ myck,,

gdzie log(X?) = p + log(XP_,) + €, ef ~ WN(0?) jest procesem technologicznym,
¥, ¢, T sa warto$ciami ustalonymi dla log(Y;/XF),log(C,/X?) ,log(I./XF), odpowied-
nio, a Wy, j = ¥, ¢, 1 oznacza elastycznos$¢ j-tej zmiennej wzgledem odchylen zasobow
kapitatu od wartosci k,. W tak zdefiniowanym modelu przyjmujemy zatem zatozenie,
ze zachowanie trzech omawianych procesow (log(Y;), log(C,), log(l;)) jest stero-
wane jednym wspolnym trendem stochastycznym (log(X f )), ktory powstaje w wyniku
trwatego odziatywania (kumulacji) wstrzagsow wydajno$ci, oraz jednym wspolnym
czynnikiem cyklicznym (k,), ktory wynika z zatozenia, ze krétkookresowa dynamika
systemu jest liniowa funkcja odchylen zasobow kapitatu od stanu ustalonego (Issler,
Vahid, 2001), a wigc zalezy od jednego czynnika. Spodziewamy si¢ zatem dwoch
relacji kointegrujacych oraz dwoch réznych liniowych kombinacji zmiennych, ktore
nie bedg zawieraty czesci cyklicznej. Dodatkowo, Issler, Vahid (2001) przypomnieli, ze
synchronizacja czgsci cyklicznej konsumpcji i produkcji zostala rowniez teoretycznie
uzasadniona w pracy Campbella, Mankiwa (1989) i jest ona zwigzana z zachowaniem
konsumentdw, ktorzy caty swoj dochdd z danego okresu przeznaczaja na konsumpcje.
Im wyzszy ich udzial w ogdle konsumentow, tym wyzsza amplituda cyklu.

Omowiona wyzej teoria zostata wielokrotnie wykorzystana w empirycznych bada-
niach. Podstawowy model RBC szacowany dla danych pochodzacych z gospodarki
Stanow Zjednoczonych jest powszechnie spotykanym przyktadem, zarowno w tek-
stach dotyczacych analizy kointegracji, jak i wspolnych czynnikow cyklicznych,
z wykorzystaniem czgstosciowego wnioskowania statystycznego. Wydaje si¢, ze nie
ma podobnych opracowan dla szeregéw czasowych z gospodarki polskiej, w ktorych
dodatkowo wykorzystano by wnioskowanie bayesowskie. Celem niniejszego opra-
cowania jest zatem uzupetnienie tej luki. Badanie pozwoli ponadto oceni¢ wptyw
wstrzasow dhugo- i krotkookresowych na analizowane zmienne, co pomoze w poznaniu
ich natury.
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3. MODELE Z KROTKO- I DLUGOOKRESOWYMI RESTRYKCJAMI

Podstawowym modelem wykorzystanym w badaniu begdzie n-wymiarowy model
wektorowej autoregresji rzedu k (VAR(k)) ze stala, i procesem innowacji zadanym
gaussowskim bialym szumem:

Ve = A1Ye1 YAV o+ Ay t et &, & ~iiN(0,X), ()

X jest dodatnio okreslong n-wymiarowg macierzg symetryczna.

Poczatki stosowania tego typu modeli w empirycznych analizach makroekono-
micznych zwigzane sg z przetomowa pracg Simsa (1980), w ktdrej autor podsumowat
problemy pojawiajace si¢ w analizach opartych na tradycyjnych modelach makroeko-
nometrycznych oraz wskazal mozliwosci i zalety czysto statystycznych modeli VAR.
Dowolny proces VAR mozna przedstawi¢ w postaci wektorowego modelu z mecha-
nizmem korekty bledu® (VEC). Dodatkowo, na parametry modelu VEC zostang
narzucone restrykcje zarowno krotko-, jak i dlugookresowe. Zgodnie z twierdzeniem
Grangera o reprezentacji procesy sterowane wspolnymi trendami stochastycznymi
(procesy skointegrowane) maja reprezentacje¢ w postaci modelu VEC, w ktorej tzw.
macierz mnoznikow dlugookresowych jest osobliwa (zob. np. Engle, Granger, 1987
dla modelu jednoréwnaniowego i Johansen, 1995 dla modeli VEC):

Ay = aB'Fr—q + T1AYey + DAYy + -+ Ty AV iy + E+ & =

3 3)
= (Xﬁ’j}t_l + F,Zt + 5 + St’ St ~ iiN(O, Z).

Wektor y,_,, wymiaru m X 1 (m = n), moze zawiera¢ sktadowe deterministyczne
(V-1 = (¥i—1 di_1)"), tak wigc liczba sktadowych deterministycznych ograniczo-
nych do przestrzeni kointegrujgcej wynosi m — n. Macierze ;. i Bmxr = (8, cg')'
maja peten rzad kolumnowy r, ktory jest rzedem kointegracji i oznacza liczbe relacji
dtugookresowych definiowanych przez r liniowo niezaleznych wektoréw kointegruja-
cychaf' =¥k A — 1L, =TT, ==-YK A;,i=12,...k = 1,T" = (T, Ty, ..., e,
2y = (BYi-1, 8V s BY{_g41)"-

W reprezentacji Beveridge’a, Nelsona (1981) proceséw skointegrowanych (zob.
np. Johansen, 1995):

t-1

Ve =8, + 1, + i, = 6, + C(1) Z &+ C*(L)ey, )

i=0

3 Angielska nazwa error correction mechanism ttumaczona jest na jezyk polski jako mechanizm
korekty btedu (zob. np. Osiewalski, Marzec 1996-97) lub mechanizm korekty btedem (zob. np. Welfe,
2013). W niniejszej pracy postanowiono postugiwaé si¢ pierwszym z nich.
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C(1) jest macierza niepetnego rzedu r(C(1)) = n — r. Trend stochastyczny (7;) jest
wigc tworzony przez n — r procesow bedacych btadzeniem przypadkowym. Macierz
wielomianowa C"(L), opisujaca tzw. cze$¢ cykliczng (k,), jest nieosobliwa®*,
Uwzglednienie zaleznosci krotkookresowych prowadzi do restrykcji natozonych
na macierze I';, i = 1,2,...,k — 1 i/lub a. Model z restrykcjami natozonymi zar6wno na
macierze I';, jak 1 a zostat zaproponowany i omoéwiony przez Vahida, Engle’a (1993).
Zadali oni pytanie, czy istnieje liniowa niezerowa kombinacja proceséw skointegro-
wanych, ktora nie zawiera czgsci cyklicznej. W odpowiedzi pokazali, Zze linowe kom-
binacje, ktore eliminuja autokorelacj¢ pierwszych réznic proceséw stochastycznych,
zastosowane do ich poziomow eliminujg czg$¢ cykliczng (tzn. jezeli istnieje macierz
y,,taka ze Y| Ay, = y1¢ + v1&, to yik; = 0). W reprezentacji VEC takich proceséw
pojawia si¢ dodatkowa restrykcja niepetnego rzedu, nalozona na macierze parametrow
opisujacych dynamike krotkookresowa (zob. rowniez Hecq i inni, 2006):

Ay, = Ysroﬁ'f’tﬂ + ¥8' Ay + Y8 Ay o+ ¥ DAY g1 HEF &
= y8’ Zt+6+€t, Et ~ llN(O,Z),

)

gdzie Z, = Ji_1B , z)', 8" = (84,64, ..., 84_1)- Macierze yi 8, i=1,2,....k — 1 maja
n—skolumn,yjy = 0,y'y, = 0,r(y)=n-s, s jest liczba liniowo niezaleznych wekto-
row cech wspolnych, tj. wektoréw eliminujacych autokorelacje przyrostow oraz czgsé
cykliczng pozioméw (ang. co-feature vectors)®. Wektory te s3 elementami przestrzeni
rozpinanej przez dopetienie ortogonalne macierzy y. Wspolne czynniki krotkookre-
sowe (f;) sa liniowa kombinacjg Z;: f, = &'Z;. Jezeli krotkookresowe zachowanie
analizowanych wielkosci sterowane jest wspolnymi czynnikami cyklicznymi, wowczas
ich reakcja na egzogeniczne zaburzenie losowe jest wspotliniowa.

Hecq 1 inni (2006) wyzej opisanym zalezno$ciom krdotkookresowym nadali
nazwe silnej odmiany struktur zredukowanego rzedu (ang. strong form reduced rank
structures, SF). Dodatkowo rozwazyli oni stabszy typ krotkookresowej zaleznosci,
kiedy to istnieje co najmniej jedna liniowa kombinacja pierwszych przyrostow pro-
cesow skorygowanych o zaleznosci dlugookresowe i sktadowe deterministyczne
Ay — aP’y._1 — ¢ — acgd,_,), bedaca bialym szumem (tj. istnieje macierz y, taka,
ze V' (By: —aB'yq — € —acpd,q) =7V’ &). Zaleznosci te nazwali strukturami
zredukowanego rzedu stabej postaci (ang. weak form reduced rank structures, WF).
Reprezentacja VEC takich proceséw przedstawia si¢ nastepujgco:

4 Symbolem 8t oznaczono sktadowsz deterministyczng procesu y, Parametry dekompozycji

Beveridge’a i Nelsona sg funkcjami parametrow reprezentacji VEC rozwazanego procesu.

3> Jak wspomniano, wektory cech wspélnych usuwaja cze$é cykliczng w reprezentacji Beveridge’a,
Nelsona, dlatego tez rozwazane modele nazywane sa rowniez modelami ze wspolnymi czynnikami cyklicz-
nymi. Nalezy jednak pamigta¢, by nie przypisywa¢ im znaczenia cykli koninkturalnych, lecz jedynie
taczy¢ ze zredukowana liczba wspdlnych czynnikow sterujacych zachowaniem krotkookresowej sktadowe;j
wspomnianej dekompozycji (zob. np. Vahid, Engle, 1993; Cubadda, 1999).
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Ay = af'Jer +V 818y 1 + V8 20V n 4+ V8 1AV je1 +E+ &

~ - 6
= af'Ye1 +yd' z, +C+ e, & ~1iN(0,%), ©)

gdzie 8" = (68},65,...,0¢_1), a pozostale oznaczenia s takie jak w réwna-
niu (5). Mozna pokazaé¢ (zob. np. Cubadda, 2007), ze macierz wielomianowa
yi(L) =y — (Ba' + L)y, L, czyli taka, ze y, (L)"y, = v’ | (acpd;—y + € + &), znosi
zalezno$¢ od czasu rowniez w czesci cyklicznej, tj. iloczyn y, (L)'k, jest biatym szu-
mem (y, (L)' k; =y, (I, — C(1))¢&;). Symbolem L oznaczono operator opOznienia.
Wspblne czynniki krétkookresowe sg funkcjg z,: f; = &' z,.

W modelach z macierzami parametréw o niepetnym rzedzie, pojawia si¢ problem
identyfikowalno$ci, gdyz ich dekompozycja na iloczyn macierzy o petnym rzegdzie
nie jest jednoznaczna. Nalezy zatem wprowadzi¢ odpowiednig (zalezng od wymiaru
parametrow) ilos¢ restrykcji identyfikujacych. W tym opracowaniu, wykorzystamy
restrykcje zaproponowane przez Strachana, Indera (2004) oraz Villaniego (2005) dla
macierzy parametrow modeli VEC. Restrykcje te w estymacji parametrow modeli
VEC-SF i VEC-WF (rownania 5 1 6, odpowiednio) zostaly wcze$niej wykorzystane
w pracach Wroblewskiej (2011, 2015). Opierajac si¢ na wymienionych opracowaniach
przyjmiemy zatozenie, Ze macierze f§ i y majg ortonormalne kolumny oraz nieujemne
elementy w pierwszym wierszu, tj. E’E =1, E[l, i]=0,i=12,..,rorazy'y = I,_g,
y[1,i] =0,i=12,..,n—s5.

Do estymacji parametréw i ich funkcji wykorzystane zostanie wnioskowanie bay-
esowskie. Dla pelnej specyfikacji wyzej omoéwionych modeli VEC — réwnanie (3),
VEC-SF — réwnanie (5) i VEC-WF — réwnanie (6), nalezy dodatkowo wprowadzic¢
rozktady a priori parametrow. Rozklady te przyjmiemy opierajac si¢ na pracach Koopa
i innych (2010) oraz Wroblewskiej (2011, 2015), ktére w przypadku modeli VEC
i VEC-WF pozwolg wykorzysta¢ probnik Gibbsa do uzyskania proby pseudolosowe;j
z rozktadow a posteriori. W modelach VEC-SF dodatkowo konieczne bedzie zasto-
sowanie algorytmu Metropolisa i Hastingsa w jednym z krokéw probnika Gibbsa.
Wprowadzajac rozktady dla macierzy parametréw tworzacych iloczyny aff’, y8' oraz
¥8' wykorzystamy nastepujace tozsamosci: AB' = aff’, GD' = y§', GD' = y§', w kto-
rych na macierze oznaczone literami alfabetu tacinskiego nie naktadamy zadnych
restrykcji, a macierze oznaczone literami greckimi 1’11’18._]Q spetnia¢ wyzej wymlemonie
warunki, co, uzyskamy przyjmujac f=B(B'B) 2, a=A(B'B)2, y=G(G'G) z,
D =D(G' G)z D = D(G'G)z oraz dodatkowo odpow1edn10 korygujac znaki (by zapo-
zna¢ si¢ ze szczegdtami omawianej procedury zob. wyzej wymienione prace).

Doktadna struktura a priori rozwazanych modeli zostala przedstawiona w tabeli 1,
w ktorej przyjeto nastepujace oznaczenia:

— mN(y, Qq,Q,) — macierzowy rozklad normalny o wartosci oczekiwanej vec(p)

i macierzy kowariancji (4 ®, dla wektoryzacji macierzy,

— IW(S, q) — odwrotny rozktad Wisharta o ¢ stopniach swobody i parametrze S,

bedacym dodatnio okreslong symetryczng macierzg kwadratowa stopnia 7.
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— MACG(P) — macierzowy katowy rozktad Gaussa (ang. matrix angular central
Gaussian distribution) o parametrze P, bedacym dodatnio okreslong symetryczng
macierzg kwadratowa stopnia m. Jest to rozklad zdefiniowany dla macierzy o orto-
normalnych kolumnach. Dla P = [,, otrzymujemy rozktad jednostajny (zob. np.
Chikuse, 2002), a wigc rozktady a priori B ~ mN(0,1,,1,,), G ~ mN(0,I5_, I5)
prowadza do jednostajnych rozktadéw dla 8 i y odpowiednio.

Wszystkie rozktady zostaty ucigte warunkiem stabilno$ci oraz restrykcjami nato-

zonymi na znaki elementéw macierzy £ i y.

Tabela 1.
Struktura a priori rozwazanych bayesowskich modeli typu VEC
Macierze Model
parametrow VEC VEC-WF VEC-SF
A AlX ~mN(0,1I,,X) -
B B ~mN(0,1,1,,)
F; - - B ~ MACG(I,,,)
r [|Z ~mN(0,%, Lyk-1)) - -
é ¢|Z~N(0,%)
= T~iW0.2I,n+1)
G - G|IZ ~mN(0,[,,—s, Z)
D - - D ~mN(0, In_s, Ingk—1)++)
D - D ~ mN(0, I—s, Inge—1)) -

Zrodto: opracowanie wilasne.

Otrzymane rozktady a posteriori oraz p(y) lub p(y| -) zebrano w tabeli 2.
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Opisy do tabeli 2:

Oznaczenia wspoélne dla wszystkich modeli: Zy, = (Ayy, Ay, .., Avr)', Z1 = Jo, V1p oo Fr-1)'> Z3 = (24, 22, oo, 27)',

n Tl(+2+T—0)/2]

=1 T{r20/2] ° I'[a] — warto$¢ funkcji

nT n+1
trx1 = (L1, ...,1), vec(M) — wektoryzacja macierzy M, ¢ =~ 2 0,21,z []
gamma Eulera w punkcie a.
Dla r = n modele VEC-WF oraz VEC-SF sg obserwacyjnie rownowazne.

Bl -y ~ mBMF (Z{Zl, - % D)G'E71GD(y, F ) — warunkowym rozktadem a posteriori dla § jest macierzowy rozktad

Binghama, von Misesa, Fishera, zwany rowniez macierzowym rozktadem Langevina, Binghama, zdefiniowany dla
macierzy o ortonormalnych kolumnach (zob. np. Chikuse, 2002).

Zrédlo: opracowanie wiasne.

Po przedstawieniu celu badania i wykorzystanych w nim narzedzi przejdziemy do
omoOwienia analizowanych danych i uzyskanych rezultatow.

4. DANE I REZULTATY EMPIRYCZNE

Badanie zostalo przeprowadzane z wykorzystaniem 21 rocznych obserwacji z lat
1995-2015, dotyczacych realnych wielko$ci wydatkéw konsumpcyjnych (C w zt na
osobg), prywatnych inwestycji krajowych (/ w zt na osobe¢) oraz produktu krajowego
brutto pomniejszonego o wielkos¢ wydatkow rzadowych (¥ w zl na osobg). Matymi
literami (¢, 7, y) oznaczono logarytm naturalny oryginalnych wielkos$ci. Analizowane
szeregi prezentuje rysunek 1.

7’

n W N 0 O ©O o N MM & W O N 0 O O < N Mm < W
QO OO OO O OO O O O O ©O O ©O O © O o o o o o o
O 0 O O O ©O © © © © © © © © © O O ©O © O O
B RS B TR B B S S A S A S VA VA SV VA VI SV SV S N AR SR S oY

Rysunek 1. Analizowane szeregi czasowe. Logarytmy PKB (y) i wydatkéw
konsumpcyjnych (c¢) — lewa 0§, logarytm nakladéw inwestycyjnych (i) — prawa o$

Zrodto: opracowanie whasne, na podstawie danych z bazy Eurostat.

Ogolna tendencja rozwojowa badanych wielkos$ci jest podobna, przy czym inwestycje
charakteryzuja si¢ wigkszymi wahaniami. Wydaje si¢ jednak, ze spadki i wzrosty przy-
padaja w tym samym czasie, warto wiec wykorzystujac narzedzia statystyczne, zbadac
czy analizowany 3-wymiarowy szereg czasowy moze by¢ uznany za realizacj¢ procesu
sterowanego wspolnymi trendami stochastycznymi i wspdlnymi czynnikami cyklicznymi.
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Jak zaznaczono w rozdziale 2, narzedziem wykorzystanym w badaniu jest grupa
bayesowskich modeli VAR. Z uwagi na bardzo matg liczb¢ obserwacji w kazdym
rozwazanym modelu wystepowaly jedynie 2 opdznienia (k = 2). Modele mogly si¢
ro6zni¢ rodzajem sktadowych deterministycznych (d = 1 — nieograniczony trend i stala,
d = 2 — trend ograniczony do przestrzeni kointegrujacej, nicograniczona stata, d = 3
— nieograniczona stata, d = 4 — stata ograniczona do przestrzeni kointegrujacej, d = 5
— brak sktadowych deterministycznych), typem wspdlnych czynnikow cyklicznych
(typ = 1 —silne wspolne czynniki cykliczne, typ = 2 — stabe wspolne czynniki cykliczne,
typ = 3 — model bez wspdlnych czynnikéw cyklicznych), liczba relacji kointegruja-
cych (r € {1,2,3}, r = 3 — stabilny model VAR dla poziomoéw, w ktorym zalozono,
ze [I" = A, a B = 1) oraz liczbg wspolnych czynnikéow cyklicznych (n — s € {1,2,3},
(n —s=3)= (typ = 3). Po wykluczeniu modeli réwnowaznych oraz kombinacji nie-
mozliwych zostato 59 parami wykluczajacych si¢ modeli, dla ktoérych przyjeto rowne
prawdopodobienstwa a priori (p(M g yp.n-s.) = 1/59 = 0,017). Wyznaczajac brzegowa
gestos¢ wektora obserwacji, p(Y|M 2 4 p.1-5,))> Wykorzystano catkowanie analityczne
(zob. tabele 2) uzupelnione catkowaniem numerycznym wykorzystujacym estymator
sredniej arytmetycznej.

W tabeli 3 zebrano modele o prawdopodobienstwie a posteriori nie nizszym
niz 1/59. Lacznie zebraly one okoto 0,934 prawdopodobienstwa a posteriori.
Dodatkowo w tabeli 4 zebrano brzegowe prawdopodobienstwa a posteriori liczby
relacji kointegrujacych oraz liczby wspolnych czynnikow cyklicznych.

Tabela 3.

Modele o najwyzszym prawdopodobienstwie a posteriori (p(M2.q,npp-5,9Y) > 0,02)

PMa.appnsnlY)
0.188
0,110
0,110
0,084
0,083
0,075
0,074
0,046
0,033
0,033
0,032
0,025
0,022
0,021

Zrodho: opracowanie whasne z wykorzystaniem catkowania analitycznego polaczonego z catkowaniem numerycznym
wykorzystujacym estymator $redniej arytmetyczne;j.
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Tabela 4.
Brzegowe prawdopodobienstwo a posteriori liczby relacji kointegrujacych p(rY)
i liczby wspdlnych czynnikow cyklicznych p(n — s]Y)
r 1 2 3 n-—s 1 2 3
p(1Y) 0,931 0,067 0,002 p(n — s|Y) 0,529 0,347 0,124

Zrodto: opracowanie wilasne.

Model bez wspolnych czynnikéw cyklicznych jest dopiero na siddmym miejscu
tabeli 3 z prawdopodobienstwem a posteriori nieco wyzszym niz 0,07. Ogétem modele
bez restrykcji krotkookresowych zebraty 0,124 prawdopodobienstwa a posteriori (zob.
tabele 4), tak wigc dane mocno wspieraja hipoteze mowiaca, ze przebieg analizowa-
nych szeregéw jest sterowany wspolnymi czynnikami cyklicznymi.

Informacja dotyczaca rozktadu prawdopodobienstwa a posteriori liczby liniowo
niezaleznych wektoréw kointegrujacych pozwala zbada¢ kowariancyjng stacjonarnos$¢
3-wymiarowego procesu. Modele z macierzg mnoznikow dhugookresowych petnego
rzgdu (» = 3) tacznie zebraty okoto 0,003 prawdopodobienstwa a posteriori, a wigc
analizowany szereg mozna uznaé za realizacj¢ procesu niestacjonarnego. Model
z dwiema relacjami kointegrujacymi zostal sklasyfikowany dopiero na dwunastym
miejscu z prawdopodobienstwem a posteriori wynoszacym 0,025. Uzyskane rezultaty
wskazujg zatem na wystgpowanie dwoch wspdlnych trendow stochastycznych ste-
rujacych zachowaniem analizowanego 3-wymiarowego procesu. Mozna poda¢ kilka
przyczyn takiego, niezgodnego z przedstawiong teorig, rezultatu. Pierwszy zwigzany
jest z dlugoscia szeregu — analizowany szereg jest krotki, co moze istotnie obnizaé
prawdopodobienstwo ,,wykrycia” wszystkich relacji dtugookresowych. Po drugie,
model moze by¢ zbyt maty (sg tylko 3 zmienne) — pomini¢cie istotnej zmiennej moze
przejawiac si¢ wystepowaniem dodatkowego trendu stochastycznego. I po trzecie,
King i inni (1991) sygnalizuja, ze w analizie wielowymiarowego szeregu zawierajg-
cego produkcje, konsumpcje i inwestycje niekiedy mozna spodziewaé si¢ dodatko-
wego uporczywego (a nawet trwatego) wstrzasu, ktory wplywa na podziat dochodow
pomigdzy konsumpcje i inwestycje.

W dalszej czeg$ci badania wykorzystano model o najwyzszym prawdopodobien-
stwie a posteriori, tj. model z jedng relacjg kointegrujaca, jednym wspdlnym czyn-
nikiem cyklicznym silnego typu i statg ograniczona do przestrzeni kointegrujace;j.

Wspdlny czynnik krétkookresowy jest funkcja obserwacji, a jego ocena punktowa
zostala przedstawiona na rysunku 2.

W modelu VEC dla trzech zmiennych z jedng relacja kointegrujaca mozemy
wyrozni¢ dwa wstrzasy dtugookresowe oraz jeden wstrzas przejSciowy. Rozwazane
wstrzasy sg nieskorelowane. W tabeli 5 zaprezentowano udzial wstrzasu krotkookre-
sowego w wyjasnianiu wariacji btgdu prognoz analizowanych zmiennych.
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2007
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2009
2010
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2012
2013
2014
2015

Rysunek 2. Wspdlny czynnik krotkookresowy
Warto$¢ oczekiwana a posteriori.

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie 1 mln losowan po odrzuceniu 1 mln cykli wstepnych.

Tabela 5.

Dekompozycja wariancji btgdu prognoz model M4 1)

Udzial wstrzasu krotkookresowego w wyjasnianiu wariancji btedu prognoz (%)
Horyzont c i y
1 36,83 (22,00) 46,01 (22,19) 42,41 (23,09)
2 38,78 (22,89) 50,19 (22,74) 44,15 (23,93)
3 38,90 (23,40) 52,31 (23,15) 44,16 (24,68)
4 38,20 (23,62) 53,38 (23,33) 43,42 (25,25)
5 37,12 (23,67) 53,79 (23,38) 42,37 (25,72)
10 30,80 (23,05) 50,75 (23,32) 36,64 (27,07)
20 13,64 (15,31) 25,81 (20,63) 15,62 (16,85)

Warto$¢ oczekiwana a posteriori. W nawiasach podano odchylenia standardowe a posteriori.

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie 1 mln losowan po odrzuceniu 1 min cykli wstepnych.

Mimo duzej niepewnosci estymacji, otrzymane rezultaty sugerujg, ze innowacje
krotkookresowe maja najwiekszy wplyw na zmienno$¢ inwestycji, a punktowa ocena
wskazuje, ze wynosi on okoto 52 procent w prognozie o horyzoncie 3 lat. Inwestycje
sa duzo bardziej wrazliwe na wahania cykliczne i rzeczywiscie udzial wstrzasu przej-
sciowego w wyjasnianiu wariancji prognoz konsumpcji i produkcji jest nizszy 1 wynosi,
dla tego samego horyzontu prognozy, okoto 39 procent dla konsumpcji oraz 44 dla
produkcji. Wraz z wydtuzaniem horyzontu prognozy obserwujemy powolny wzrost
znaczenia wstrzagsow dhugookresowych.®

¢ Dla poréwnania oszacowano rowniez najbardziej prawdopodobny model bez restrykcji wspolnych

czynnikow cyklicznych, . M 4331 W modelu tym wptyw wstrzgsow przejSciowych spadat duzo szyb-
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Warto réwniez przesledzi¢ wptyw wyzej wspomnianych wstrzasow na analizowane
wielkoséci. W tym celu oszacowano funkcje reakcji na zaburzenia losowe. Jak wspo-
mniano w modelu mamy dwa wstrzasy dlugookresowe i jeden krotkookresowy, kto-
rego wptyw zanika wraz z uptywem czasu, w przeciwienstwie do wplywu wstrzasow
trwatych. Ta cecha pozwala nam odrozni¢ te dwie grupy, by jednak zidentyfikowac
wstrzgsy dtugookresowe potrzebne sg dodatkowe restrykcje (zob. np. Liitkepohl, 2007,
str. 368-372). W tym opracowaniu wykorzystano restrykcje zerowa — zatozono, ze
wplyw pierwszego wstrzasu trwatego na produkcje¢ zanika po nieskonczenie wielu
okresach. Na rysunku 3 zaprezentowano wartos¢ oczekiwang a posteriori (linia ciggta)
wraz z obszarem oddalonym od punktowej oceny o +/- jedno odchylenie standardowe
a posteriori (linia przerywana). W kolumnach, a wigc dla poszczegdlnych wstrzasow,
zachowano te¢ samg skalg.

w. krétkookresowy — ¢ 1. w. trwaly — ¢ 2. w. trwaly — ¢
i
0,15 o1 0,25
- e e e e - -
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Rysunek 3. Funkcje reakcji na zaburzenia losowe
Warto$¢ oczekiwana a posteriori — linia ciggla, +/- odchylenie standardowe a posteriori — linia przerywana.

Zrodlo: opracowanie wlasne na podstawie 1 mln losowan po odrzuceniu 1 min cykli wstepnych.

ciej, np. udziat zaburzen krotkookresowych w wyjasnianiu wariancji btedu prognozy o horyzoncie 10
dla inwestycji wynosit okoto 41%, a dla konsumpcji i produkcji po okoto 20%, natomiast dla prognozy
o horyzoncie 20 — 18% i 7%, odpowiednio.
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Wstrzas krotkookresowy, w okresie 12 lat, wywiera dodatni efekt na wszystkie
analizowane zmienne, a zanikanie jego oddzialywania jest bardzo wolne. Analizujac
oceny funkcji reakcji na dwa wyrdznione wstrzasy dtugookresowe, zauwazmy, ze drugi
wstrzgs w okresie 12 lat, wywiera dodatni wptyw na modelowane wielkosci. Mozna go
wigc uznac za wstrzgs technologiczny (zob. punkt 2 artykutu). Pierwszy wstrzas pro-
wadzi do nieznacznego spadku konsumpcji’ i wyraznego wzrostu inwestycji. Wydaje
si¢ wigc, ze jest to wstrzags zmiany sktonnosci do konsumpcji i inwestycji, o mozli-
wosci istnienia ktorego, w badaniu dotyczacym gospodarki Stanow Zjednoczonych,
wspominajg King i inni, 1991.

5. PODSUMOWANIE

W niniejszym opracowaniu z wykorzystaniem teorii modelu realnego cyklu
koniunkturalnego przeanalizowano natur¢ i zaleznosci trzech makroekonomicznych
szeregdw czasowych pochodzacych z gospodarki polskiej — wielkosci wydatkow
konsumpcyjnych i prywatnych inwestycji krajowych oraz produktu krajowego brutto
pomniejszonego o wydatki rzadowe. Dokonujac bayesowskiego porownania modeli
VEC z restrykcjami nalozonymi zarowno na parametry opisujace dynamike dtugo-,
jak 1 krotkookresowa wywnioskowano, ze zachowanie omawianych wielkosci jest ste-
rowane za pomocg jednego wspolnego czynnika cyklicznego (co jest zgodne z przed-
stawiong teorig ekonomiczng) oraz dwoch wspolnych trendéow stochastycznych (ana-
lizowany model RBC przewiduje wystapienie tylko jednego trendu stochastycznego).
W omawianym modelu VEC mozemy zatem wyrézni¢ dwa wstrzasy o charakterze
trwatym — by je zidentyfikowa¢ na jeden z nich natozono restrykcj¢ zerowa, a nastep-
nie oszacowano funkcje reakcji zmiennych na tak wyznaczone wstrzasy. Wykorzystujac
dekompozycje wariancji btedu prognoz pokazano, ze w krotkim i srednim horyzoncie
czasowym wstrzasy przejsciowe maja duze znaczenie w wyjasnianiu wariancji wszyst-
kich zmiennych, przy czym najwyzsze (wigksze niz 50%) w przypadku inwestycji.
Watpliwosci zwigzane z liczbg wspolnych trendow stochastycznych (zob. np. dyskusje
w pracy Kinga i innych, 1991) sklaniaja do podjecia dalszych badan w ramach roz-
szerzonego (np. o zmienne nominalne, takie jak podaz pienigdza, stopa procentowa,
poziom cen) modelu RBC.
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ANALIZA MODELU REALNEGO CYKLU KONIUNKTURALNEGO
Z WYKORZYSTANIEM BAYESOWSKICH MODELI TYPU VEC

Streszczenie

Teoria przewiduje wystepowanie zaleznosci dtugo- i krotkookresowych dla wielu réznych wielkosci
ekonomicznych. Wérod przykladéw mozna wymieni¢ rozne wersje modelu realnego cyklu koniunktu-
ralnego (modelu RBC). Celem niniejszego opracowania jest empiryczna analiza podstawowego modelu
RBC zbudowanego dla produkcji, konsumpcji i inwestycji w gospodarce polskiej w latach 1995-2015.
Do zbadania tego zagadnienia wykorzystano grupe bayesowskich modeli typu VEC, w ktorych procz
restrykcji natozonych na parametry opisujace zwigzki dtugookresowe, dodatkowo natozono restrykcje
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na parametry opisujace zaleznosci krotkookresowe. Dokonujac bayesowskiego poréwnania wymienio-
nych modeli wywnioskowano, ze zachowanie omawianych wielkos$ci jest sterowane za pomoca jednego
wspodlnego czynnika cyklicznego oraz dwoch wspoélnych trendéw stochastycznych. Dodatkowo, zbadano
udzial wstrzaso6w o charakterze trwalym i przejSciowym w wyjasnianiu wariancji bledu prognoz oraz
ich wplyw na analizowane zmienne.

Stowa kluczowe: model realnego cyklu koniunkturalnego, kointegracja, wspolne czynniki cykliczne,
wnioskowanie bayesowskie

THE ANALYSIS OF REAL BUSINESS CYCLE MODEL
WITH THE USE OF BAYESIAN VEC TYPE MODELS

Abstract

In many economic theories and models, both long- and short-run relationships between variables
are in focus. It is also the case in the real business cycle model (RBC model). The main aim of the
paper is empirical analysis of the basic, three-variable RBC model for the Polish data of product, pri-
vate consumption and investment over the years 1995-2015. A group of Bayesian VEC models with
additional short-term restrictions is employed in this research. The Bayesian model comparison leads
to the conclusion that the analyzed process is driven by two stochastic trends and one common cycle.
Additionally, in order to evaluate the importance of long- and short-run shocks, the forecast error
variance decomposition and the impulse response functions are calculated.

Keywords: real business cycle model, cointegration, common cyclical features, Bayesian analysis



