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WSTEP

I would like to insist that macroeconomic data
are surprisingly informative, but only if you let
them tell the story they want to tell.

Katarina Juselius, Imperfect Knowledge, Asset Price
Swings and Structural Slumps: A Cointegrated 1V AR
Abnalysis of Their Interdependence™

Swiatowy kryzys finansowy zapoczatkowany upadkiem banku Lehman
Brothers i zatamaniem rynku kredytow subprime w 2008 r. oraz majgce miejsce
nieco pozniej kryzysy zadluzeniowe $réodziemnomorskich krajow Unii Gospo-
darczej i Walutowej sprawily, ze perspektywa przystapienia Polski do strefy
euro przesuncla si¢ w czasie, za$ dyskusja o potencjalnych korzysciach i kosz-
tach oraz optymalnym momencie przystgpienia do unii walutowej stracila
W ostatnich latach nieco na ostro$ci. Status Polski jako cztonka UGIW z dero-
gacja dopuszczajaca okresowe pozostawanie poza obszarem euro oznacza
jednak, iz spetienie kryteriow konwergencji nominalnej jest nadal jednym
z gtownych celéw polityki gospodarczej. Katalog pytan towarzyszacych przysta-
pieniu do unii walutowej jest szeroki, a problemy przed jakim staje polityka
gospodarcza sg analizowane na roéznych ptaszczyznach. Badane sg zagadnienia
tak ogodlne, jak zaproponowana przez Robert Mundella w 1961 r. teoria
optymalnych obszaréw walutowych (optimum currecny area), oraz zagadnienia
o wiekszym stopniu szczegotowosci, ktorych lista obejmuje m.in. synchroniza-
cje cykli koniunkturalnych, efektywnos¢ polityki fiskalnej, elastycznos¢ rynku
pracy i zdolnos¢ gospodarki do absorpcji egzogenicznych szokdéw poprzez
dostosowania inne niz kursowe. Rownie wazne s3 badania majace na celu
okreslenie korzys$ci i zagrozen zwigzanych z przyjeciem euro oraz proby
oszacowania skali, w jakiej przystapienie do unii walutowej moze przetozy¢ si¢
na wzrost gospodarczy. Z perspektywy biezacej polityki monetarnej i fiskalnej

* Referat na konferencji Microfoundations for Modern Macroeconomics, Columbia Univer-
sity, New York, November, 19-20, 2010.
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szczegolnie istotne sg analizy poswiecone potencjalnym trudno$ciom w wypet-
nieniu kryteriow konwergencji nominalnej, tj. kryterium inflacyjnego, kursowe-
go, fiskalnego oraz kryterium konwergencji dlugookresowych stop procento-
wych.

Kryterium kursowe, zgodnie z ktérym kraj przystgpujacy do unii walutowej
jest zobowiazany do stabilizacji kursu swojej waluty wzgledem euro w ramach
mechanizmu ERM2 (European Exchange Rate Mechanism), jest bez watpienia
tym, ktore przykuwa najwiekszg uwage w okresach wzmozonych wahan kursu
nominalnego, a w szczeg6lnosci takich, jakie mialy miejsce na przelomie lat
2008-2009, gdy zaobserwowano ponad czterdziestoprocentowa nominalng
deprecjacje ztotego wzgledem euro. W okresie poprzedzajacym wiaczenie ztote-
go do mechanizmu ERM2 kluczowego znaczenia nabierajg zatem pytania
0 poziom kursu centralnego, ale problemy, przed ktorymi staje polityka gospo-
darcza przy wypetnieniu kryterium kursowego, nie sprowadzaja si¢ jednak do
wlasciwego wyboru momentu wejscia do mechanizmu ERM2 i ustalenia opty-
malnego kursu parytetowego. Zwazywszy na fakt, ze precyzja szacunkéw kur-
sOw rownowagi jest relatywnie mata, a wyniki zaleza od arbitralnych zatozen,
kwestia nie mniej wazng jest identyfikacja zagrozen dla stabilnosci kursu
PLN/EUR, ktore moga si¢ pojawi¢ juz w okresie obowigzywania mechanizmu
ERM2. Odpowiedz na pytanie o przyczyny potencjalnych trudnosci przy wypet-
nianiu kryterium kursowego ma charakter empiryczny. Decyduja o tym trzy
fakty. Po pierwsze, nie jest mozliwe wskazanie spojnego modelu teoretycznego,
w ktorym zaproponowano jednoczesne wyjasnienie wahan lub trendéw kursow
walutowych w réznych horyzontach czasowych. Po drugie, ograniczong uzyte-
czno$¢ modeli teoretycznych w projektowaniu polityki fiskalnej i monetarnej
mozna wigza¢ z przyjmowanym w wigkszosci z nich zalozeniem racjonalnos$ci
oczekiwan podmiotow gospodarczych (rational expectations hypothesis, REH)
i uzaleznieniem wahan kursow walutowych od zdeterminowanego a priori,
zazwyczaj dos¢ waskiego zbioru zmiennych fundamentalnych. Po trzecie, wyko-
rzystanie modeli ekonometrycznych w analizie kursu walutowego prowadzi nie
tylko do identyfikacji jego determinant, ale pozwala réwniez na ustalenie listy
tych sposrod nich, na ktore mozna oddziatywac bezposrednio lub posrednio za
pomocg instrumentow polityki monetarnej i fiskalne;.

Udzielenie odpowiedzi na pytanie o determinanty wahan kursu ztotego
wzglgdem euro w obowigzujgcym od kwietnia 2000 r. rezimie kursu ptynnego
jest gtownym celem monografii. Przyjeta w pracy strategia modelowania ekono-
metrycznego odroznia jg od wigkszosci opracowan poswieconych modelowaniu
kursu walutowego.
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Wistep

Po pierwsze, badania empiryczne sg prowadzone przy zatozeniu, zgodnie
z ktorym rozlaczna weryfikacja alternatywnych modeli teoretycznych jest
rozwigzaniem niewystarczajacym, gdy celem jest okreslenie kompletnego zbioru
najwazniejszych zmiennych, oddzialujacych na kurs PLN/EUR w r6znych hory-
zontach czasowych. Punktem wyjscia analiz empirycznych jest konkurencyjna
wobec REH hipoteza gospodarki niedoskonatej wiedzy Frydmana i Goldberga
(2007) (imperfect knowledge economics hypothesis, IKE), gdzie dopuszcza si¢
sytuacje, w ktérej podmioty gospodarcze formutuja oczekiwania w réznych
horyzontach czasowych, na podstawie réznych i zmieniajacych si¢ w czasie
zbioréw zmiennych. Oznacza to, ze w warunkach IKE dostosowania kursu
walutowego moga przebiegac¢ jednocze$nie wzdtuz wielu alternatywnych $cie-
zek réwnowagi, z ktorych kazda moze by¢ spojna z alternatywnym modelem
teoretycznym. Dlatego tez w monografii podjeto probe konstrukcji hybrydowego
modelu kursu PLN/EUR obejmujacego najwazniejsze teoretyczne modele
kursow walutowych: dlugookresowy model parytetu sity nabywczej walut
(purchasing power parity, PPP), behawioralny model kursu walutowego rowno-
wagi dla okresu $redniego (behavioural equilibrium exchange rate, BEER) oraz
krotkookresowy model nieubezpieczonego parytetu stop procentowych ze
zmienng w czasie premig za ryzyko (uncovered interest rate parity, UIP).
Uwzgledniono takze potencjalny wptyw na ksztattowanie kursu PLN/EUR
szokow podazowych wigzanych z oddziatywaniem mechanizmu Balassy-Samu-
elsona, stosowanie przez firmy strategii cenowych pricing-to-market oraz zabu-
rzajace arbitraz cenowy oddziatywanie kosztow transakcyjnych.

Po drugie, przyjecie zatozen hipotezy niedoskonatej wiedzy sprawia, ze
badania kursu PLN/EUR muszg mie¢ charakter stricte empiryczny. To z kolei
oznacza koniecznos¢ wykorzystania w mozliwie elastycznych narzedzi analizy
ekonometrycznej, a poniewaz badania przedstawiane w dalszej czeSci mono-
grafii byly prowadzone w ramach czesto$ciowego paradygmatu prawdopodo-
bienstwa (w odréznieniu od paradygmatu subiektywnego, prowadzacego do
wnioskowania bayesowskiego), to naturalnym rozwigzaniem jest wybor modeli
wektorowej autoregresji (vector autoregressive model, VAR) i bedacych ich
izomorficznymi przeksztalceniami modeli wektorowej korekty btedem (vector
error correcion model, VEC) i oparcie wnioskowania na wynikach analiz
kointegracyjnych. Uzyteczno$§¢ modeli VEC w badaniach empirycznych jest
powszechnie znana, ale ich zastosowania budzg niekiedy zastrzezenia. Te ostat-
nie stajg sic powazne, gdy wykorzystanie modeli VEC ma charakter rutynowy.
Szczegolne watpliwosci budzi ograniczenie badan empirycznych do modeli
VEC, w ktorych zaklada si¢ obecnos¢ zmiennych zintegrowanych co najwyzej
w stopniu pierwszym (zmiennych (1)), podczas gdy tylko nieco doktadniejsza
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analiza wynikow estymacji pozwala na wskazanie btedow specyfikacji wynika-
jacych z obecnos$ci zmiennych zintegrowanych w stopniu drugim (zmiennych
1(2)) lub tez zmiennych I(1) wykazujacych cechy zmiennych 1(2). Konsekwen-
cja jest zazwyczaj niemozno$¢ wskazania spdjnej interpretacji ekonomicznej
wynikow estymacji.

Po trzecie, najsilniejszy akcent w monografii potozono na mozliwie kom-
pletne wykorzystanie informacji zawartej w danych. W przypadku niemoznosci
empirycznego potwierdzenia poprawnosci wybranego modelu teoretycznego po-
dejmowano szczegdtowy analize wynikow estymacji i na jej podstawie formuto-
wano, a nastepnie weryfikowano, kolejne hipotezy badawcze. Przyjecie takiej
sciezki modelowania kursu walutowego PLN/EUR jest zgodne z rekomendo-
wang przez Kataring Juselius strategia modelowania 0d-szczegdéfu-do-ogotu
(from-specific-to-general, FSTG), w ktorej ramach konstrukcja modelu ,,0state-
Cznego” nie jest tozsama z pozytywna weryfikacja pojedynczej hipotezy badaw-
czej, lecz polega na weryfikacji catej sekwencji hipotez, ktore sg spojne z alter-
natywnymi modelami teoretycznymi lub tez sa formulowane na podstawie
identyfikowanych regularnosci w szeregach czasowych. Ta ostatnia cecha mode-
li VEC, konstruowanych w ramach strategii FSTG, stawia je w opozycji do
cieszacych si¢ rosngca popularno$cia i coraz czesciej wykorzystywanych
dynamicznych stochastycznych modeli rownowagi ogdlnej (dynamic stochastic
general equilibrium model, DSGE). Ramy tej monografii sa zbyt waskie dla
szerszej dyskusji o wadach i zaletach obu podej$¢ w modelowaniu proceséw
gospodarczych (krytyka modeli DSGE w: Colander (ed.), 2006), jednak nalezy
w tym miejscu silnie zaakcentowac, ze waga zastrzezen wobec ateoretycznego
charakteru zalezno$ci identyfikowanych na podstawie regularno$ci obecnych
W szeregach czasowych nie jest wicksza od wagi zastrzezen, ktére mozna sfor-
mulowa¢ w odniesieniu do modeli DSGE. Hoover (2006, s. 247) prezentuje
przyktady skrajnie krytycznych stanowisk wskazujac posrednio na niemozno$¢
rewizji modeli teoretycznych na podstawie modeli empirycznych o strukturach
predeterminowanych przez teori¢ (If [...] evidence can be viewed only through
totalizing a priori theory, it cannot be used to revise the theory) i ograniczone
walory poznawcze takich modeli empirycznych (...the Walrasian attitude is that
to know anything, one must know everything).

Monografia sktada si¢ z dziewigciu rozdziatow tworzacych trzy czeSci
0 podobnej strukturze.

W rozdziatach I-1V podejmowana jest dyskusja o modelu parytetu sity
nabywczej walut. Zgodnie z tradycyjng interpretacja w modelu PPP opisuje si¢
arbitraz cenowy na rynkach towarowych, ktory prowadzi do zréwnania
konkurencyjnosci cenowej w dtugim okresie, podczas gdy interpretacja przyj-
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mowana w modelach zaliczanych do nurtu nowej makroekonomii gospodarki
otwartej (New Open Economy Macroeconomics, NOEM; Obstfeld i Rogoff,
1995, 1996) wskazuje parytet sity nabywczej walut jako warunek kompletnosci
rynkow, wyrdwnywania uzytecznosci walut i rownomiernego rozktadu ryzyka
walutowego (perfect risk sharing). Niezaleznie od przyjetej interpretacji, model
PPP jest nadal postrzegany jako pierwszy (cho¢ coraz czgéciej nie jedyny i nie
najwazniejszy) punkt odniesienia w analizach kurséw walutowych, a zwazywszy
na bardzo duza liczbe nowych publikacji przedstawiajacych wyniki badan
modelu PPP, stwierdzenie Rogoffa (1996), iz wigkszo$¢ ekonomistéw postrzega
parytet sily nabywczej walut jako model opisujacy kurs walutowy w dhugim
okresie, nalezy nadal uznawaé za aktualne. Z tej tez przyczyny w monografii
poswigcone] zagadnieniu identyfikacji determinant kursu ztotego wzgledem euro
nie moze zabrakna¢ szerszej dyskusji poswigconej — z jednej strony — wynikom
badan stacjonarnosci kursu realnego PLN/EUR, z drugiej za$ — wynikom uzyski-
wanym w modelach wiazacych wahania nominalnego kursu PLN/EUR z indek-
sami cen w Polsce i strefie euro. Rozroznienie pomiedzy testami stacjonarnosci
realnego kursu walutowego i modelowaniem kursu nominalnego uzasadnia
stosowane konsekwentnie w dalszej czgsci monografii rozréoznienie pomiedzy
hipotezg PPP i modelem PPP.

Rozdzial I ma charakter przegladowy. Punktem wyjscia jest dekompozycja
kursu walutowego ilustrujaca jego zalezno$¢ od czynnikow dlugo-, $rednio-
i krotkookresowych, €O z jednej strony pozwala wskaza¢ najwazniejsze proble-
my napotykane w analizach empirycznych (obecnos¢ zmiennych o r6znych stop-
niach zintegrowania), z drugiej za§ — wskaza¢ skale uproszczen obecnych
w modelu PPP. Dalsza cze$¢ rozdziatu zawiera skrotowe omowienie prawa
jednej ceny i bedacej jego uogodlnieniem hipotezy parytetu sity nabywczej walut,
a rozwazania koncentruja si¢ przede wszystkim na zatozeniach lezacych
U podstaw obu modeli. Dyskusja poswigcona najczesciej stosowanym metodom
weryfikacji hipotezy PPP i krytyka standardowo wykorzystywanych liniowych
testow pierwiastkow jednostkowych poprzedzaja szersze omoéOwienie badan
stacjonarnosci realnych kursow walutowych prowadzonych najintensywniej
w latach dziewigc¢dziesiatych ubiegltego wieku. Z obecnej perspektywy wyniki
uzyskiwane w tamtym okresie majg juz charakter historyczny. Nie zmienia to
jednak faktu, ze formulowana na ich podstawie teza, zgodnie z ktérg warunkiem
koniecznym potwierdzenia hipotezy PPP jest wykorzystanie szeregéw czaso-
wych obejmujacych bardzo dlugie okresy lub wykorzystanie paneli danych
0 duzej liczbie przekrojow (tj. analizowanych tacznie kursow realnych), nadal
bywa postrzegana jako ,,stylizowany” fakt potwierdzajacy prawdziwo$¢ hipote-
zy PPP. Przedstawione w rozdziale I krytyczne omowienie weczesnych badafh ma
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na celu wskazanie dwoch przyczyn, dla ktorych akceptacja tezy o prawdziwosci
hipotezy PPP jest nieuprawniona. Po pierwsze, jest ona formulowana na
podstawie badan wykorzystujacych testy statystyczne o niesatysfakcjonujacych
wlasnosciach. Po drugie, wczesne badania parytetu sity nabywczej walut nie
pozwalaja na wyjasnienie tzw. paradokséw PPP (wzglednie: zagadek PPP lub
zagadek Rogoffa). Pierwszy z nich polega na tym, ze niezaleznie od potwierdze-
nia stacjonarno$ci kurséw realnych ich odchylenia od poziomu réwnowagi s3 na
tyle trwate, ze nie mozna ich wyjasni¢, odwolujac si¢ do frykcji rynkowych
utozsamianych najcze$ciej ze sztywnos$ciami nominalnymi. Drugi paradoks wy-
nika z kolei stad, ze zmiany kurséw nominalnych sg zblizone do wahan kurséw
realnych i ta wlasno$¢ stoi w sprzecznosci z tezg, iz duza zmienno$¢ kursow
nominalnych powinna zapewnia¢ szybki powrot kursow realnych do poziomu
rownowagi.

Dyskusja o testach stacjonarnosci kursow realnych jest kontynuowana
W rozdziale I, a o jej wylaczeniu z rozdziatu I decyduje to, ze koncentruje sie
ona na wariancie hipotezy PPP, w ktorym uchyla si¢ zatozenie o nieistotnym
oddzialywaniu kosztow transakcyjnych, a standardowe testy pierwiastkow jed-
nostkowych sg zastgpowane przez testy dopuszczajace nieliniowy charakter
dostosowan kursow realnych. Punktem wyjscia jest zalozenie, zgodnie z ktérym
niezerowe koszty transportu implikuja istnieje przedzialu wahan kursu realnego,
w ktérym nie zachodzi arbitraz cenowy. Mozliwe staje si¢ wowczas rozroznienie
miedzy rezimem wewnetrznym, w ktorym realny kurs walutowy moze byc¢
generowany przez $ciezke losowa lub proces wybuchowy, i rezimem zewngtrz-
nym, w ktorym — w przypadku prawdziwo$ci prawa jednej ceny — sa obserwo-
wane dostosowania w kierunku przedziatu bez arbitrazu cenowego. Dlatego tez
w rozdziale II omawiane sa wyniki pionierskich badafh LOP i PPP uzyskiwane
w progowych modelach autoregresyjnych TAR (band threshold autoregressive
model, B-TAR) oraz bedacych ich uogélnieniem modelach SETAR (self
-exciting threshold autoregressive model). Wskazywane sa argumenty przema-
wiajace za aproksymacjg dostosowan kursow realnych do poziomu paryteto-
wego za pomoca wyktadniczych autoregresyjnych modeli gladkiego przejécia
ESTAR (exponential smooth transition autoregressive model), w ktorych wzrost
dysparytetu powoduje nasilenie si¢ procesow dostosowawczych, a nastepnie
przedstawiane sa wyniki zastosowan testow pierwiastkow jednostkowych
dopuszczajacych asymetri¢ nieliniowych procesow stochastycznych generuja-
cych kursy realne. Wskazywana jest takze niejednoznaczno$¢ wynikow empiry-
cznych podwazajgca forsowany przez Marka Taylora wniosek, iz zastosowanie
modeli nieliniowych pozwala wyjasni¢ pierwszy paradoks PPP — wyniki esty-
macji parametrow korekty bledem (error correcion terms, ECT) uzyskiwane
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W nieliniowych modelach korekty btedem (error correcion models, ECM)
potwierdzaja wprawdzie, ze szybko$¢ dostosowan kursow realnych rosnie wraz
ze wzrostem ich odchylen od poziomu PPP, ale jednocze$nie wskazuja na
istnienie duzych op6znien z jakimi te dostosowania nastgpuja. Akcentowana jest
réwniez mata uzytecznos¢ modeli nieliniowych w identyfikowaniu determinant
kurséw realnych, gdyz rozwazenie ,,dowolnie nieliniowych” hipotez alternatyw-
nych musi prowadzi¢ do odrzucenia hipotez 0 obecno$ci pierwiastkow jedno-
stkowych 1 potwierdza¢ szybsze dostosowania do parytetu, ale jednocze$nie nie
dostarcza informacji o przyczynach wahan kursow realnych wewnatrz przedzia-
hu bez arbitrazu cenowego.

Model teoretyczny wyjasniajacy oba paradoksy PPP oraz metody jego
empirycznej weryfikacji sg analizowane w rozdziale III. Dyskusj¢ otwiera synte-
tyczne omowienie wynikOw estymacji parametrOw najczg$ciej rozwazanego
w badaniach empirycznych modelu PPP w wersji stabej (weak-form purchasing
power parity). Cecha wsp6lng tych badan jest, ze sg one prowadzone przy
zatozeniu racjonalnych oczekiwan, ale niezaleznie od do$¢ czesto potwierdza-
nego skointegrowania kursu nominalnego z cenami krajowymi i zagranicznymi
nie prowadza one do wyjasnienia paradoksow PPP. Dlatego tez w dalszej czgsci
rozdziatu III omawiany jest szerzej wariant monetarnego modelu Dornbuscha
(1976), w ktorym hipoteze racjonalnych oczekiwan zastepuje hipoteza gospodar-
ki niedoskonatej wiedzy Frydmana i Goldberga (2007). Istotny problem zwigza-
ny z zastosowaniem modelu Frydmana i Goldberga (2007) w empirycznych
badaniach kurséw walutowych wynika stad, ze zaktada si¢ w nim wystepowanie
dhuzszych okresow, w ktorych korekty struktur modeli prognostycznych charak-
terryzuja sie uwarunkowanym psychologicznie konserwatyzmem i sa w zwigzku
z tym niewielkie, oraz krotkich okresow, w ktorych nastepuja gwaltowne, glebo-
kie i odwracajace trendy rewizje strategii inwestycyjnych. To oznacza, ze
w przeciwienstwie do hipotezy REH, z ktorej — w niewielkim tylko uproszcze-
niu — wynika zgodno$¢ oczekiwan kursowych z poziomem parytetowym, hipote-
za IKE nie tylko nie pozwala na jednoznaczng identyfikacje struktury modelu
empirycznego, ale rowniez na aprioryczne ustalenie kompletnej listy jego
zmiennych. Obecnos$¢ konserwatywnych strategii inwestycyjnych moze ponadto
implikowa¢ zintegrowanie nominalnych kursow walutowych w stopniu drugim.
Z tej przyczyny omawiane sg szerzej wiasnosci modeli wektorowej korekty
btedem VEC-1(2) i nieporéwnanie bardziej ztozone niz w modelach VEC-1(1)
problemy strukturalizacji wektorow kointegrujacych w systemach ze zmiennymi
1(2). Dyskutowana jest takze propozycja Juselius (2010a, 2010b) konstruowania
scenariuszy teoretycznych CVAR (theory-consistent cointegrated-VAR scena-
rio), ktora pozwala na identyfikacje¢ struktury relacji rownowagi na podstawie
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analizy rozprzestrzeniania si¢ szokow 1(2) i I(1) w réwnowaznej modelowi VEC
reprezentacji wspolnych trendow stochastycznych (common stochastic trends
representation, CST).

Rozdzial IV ma charakter empiryczny. Otwiera go krotkie omowienie
ewolucji systemu walutowego w Polsce po roku 1990 oraz krytyczny przeglad
badan empirycznych, w ktorych przeprowadzono testy hipotezy PPP i przedsta-
wiono modele PPP kursu zlotego wzgledem najwazniejszych walut §wiatowych.
W dalszej czgéci rozdzialu prezentowane sg analizy przeprowadzone przez auto-
ra dla kursu PLN/EUR. Omawiane sg wyniki standardowych liniowych testow
stacjonarnosci realnego kursu PLN/EUR definiowanego dla r6znych deflatorow
w roznych probach. Na ich podstawie formutowana jest hipoteza badawcza
0 ,,anomalii aprecjacyjnej”, zgodnie z ktdrg dostosowanie kursowe z przetomu
lat 2008-2009 mogto mie¢ w duzej czgéci charakter procesu rownowazacego
rynek walutowy po okresie przewartosciowania zlotego. Weryfikowana jest
takze hipoteza PPP, przy zatozeniu nieliniowosci dostosowan realnego kursu
PLN/EUR do poziomu parytetowego, a nastgpnie estymowane sg parametry
autoregresyjnego logistycznego modelu STAR drugiego stopnia. Wyniki posred-
nio potwierdzaja obecnos¢ mechanizméw uwzglednianych w modelu Frydmana
i Goldberga (2007), co decyduje o tym, ze analiza kointegracyjna modelu PPP
jest przeprowadzana w dwoch etapach. W pierwszym rozwazany jest model
VEC-I(1), a celem badan jest poréwnanie wynikow estymacji z uzyskiwanymi
w innych pracach oraz wskazanie tych cech systemu VEC-I(1), ktore podwazaja
jego uzyteczno$¢ w analizach modelu PPP kursu PLN/EUR. Podjeta w drugim
etapie analiza modelu PPP w ramach systemu VEC-1(2) jednoznacznie wskazuje
na niekompletnos¢ specyfikacji modelu PPP i daje mocne podstawy do objecia
badaniami nominalnych stdp procentowych.

Model nieubezpieczonego parytetu stop procentowych (uncovered interest
rate parity, UIP) jest przedmiotem dyskusji w drugiej czg¢$ci monografii
obejmujacej rozdziaty V-VI. Poniewaz model UIP — podobnie jak model PPP
— jest omawiany szczegdlowo w wigkszosci podrecznikow akademickich, roz-
wazania zawarte w rozdziale V koncentrujg si¢ przede wszystkim na przyczy-
nach, dla ktorych empiryczne potwierdzenie relacji rownowagi UIP napotyka
powazne trudnosci i ktore ostatecznie prowadza do szeroko akceptowanego
wniosku o istnieniu anomalii premii terminowej (forward premium anomaly lub
forward discount puzzle). Rozwazono trzy zagadnienia. Po pierwsze, wskazano,
ze jedng z przyczyn niespetnienia relacji parytetowej UIP moze by¢ zmienna
w czasie premia za ryzyko, a stopnien ogolnosci modeli teoretycznych wyjasnia-
jacych wahania ryzyka walutowego jest tak duzy, ze ich bezposrednie wykorzy-
stanie w badaniach makroekonomicznych okazuje si¢ skrajnie ktopotliwe. Po
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drugie, podjeto szersza dyskusje poswiecona hipotezie czasowej struktury stop
procentowych (expectations hypotheses of the term structure, EHTS), zgodnie
z ktora potwierdzenie prawdziwosci hipotezy UIP nie zalezy od terminu zapa-
dalno$ci rozwazanych papieréw wartosciowych (upraszczajac: wyboru migdzy
dhugo- i krétkoterminowymi stopami procentowymi) jesli tylko na analizowa-
nych rynkach finansowych nie wystgpuje premia terminowa (term premium). Po
trzecie, poruszono problem oczekiwan kursowych w modelu UIP. W dyskusji
uwzgledniono wnioski ptynace z analizy scenariuszy CVAR, a nastepnie omo-
wiono historycznie wcze$niejsza, ale niesprzeczng ze scenariuszami CVAR, idee
Katariny Juselius, zgodnie z ktora analiza procesow zachodzacych na rynkach
towarowych (pozostajagcych w rownowadze, gdy spelniony jest parytet sity
nabywczej walut) i procesow zachodzacych na rynkach kapitatowych (ktorych
roOwnowazenie zapewnia nieubezpieczony parytet stop procentowych) powinna
by¢ prowadzona w ramach tego samego modelu VEC. Modele empiryczne
uwzgledniajace ta rekomendacje sa okreslane w literaturze mianem modeli kursu
walutowego rownowagi z przeptywami kapitatowymi (capital enhanced equili-
brium exchange rate, CHEER).

W rozdziale VI zawarto wyniki badan empirycznych modelu CHEER, beda-
cych bezposrednia kontynuacja analiz modelu PPP. Przedstawiono krytyczne
omowienie najwazniejszych prac poswigconych tacznej analizie relacji paryteto-
wych definiowanych przez modele PPP i UIP przy zalozeniach REH i wskaza-
no, ze w wielu badaniach kurs walutowy jest zmienng stabo egzogeniczng, a to
oznacza, ze jego dostosowania nie przebiegajg wzdtuz $ciezek rownowagi iden-
tyfikowanych w modelach CHEER. Podkreslono réwniez, iz brak apriorycznych
kryteriow wyboru migedzy modelami, w ktorych wahania kursu walutowego sa
uzalezniane od wahan dlugo- lub krotkoterminowych stép procentowych, jest
przyczyna, dla ktorej wstepna analiza objeto jednocze$nie warianty modelu
CHEER z oprocentowaniem dziesi¢cioletnich obligacji rzadowych i trzymiesie-
cznymi stopami procentowymi rynku miedzybankowego. W obu przypadkach
potwierdzono obecno$¢ zmiennych 1(2), co zadecydowalo o rozszerzeniu badan
na warianty modelu Frydmana i Goldberga (2007) przy zatozeniach hipotezy
IKE. Wstepne wyniki empiryczne byty jednak niesatysfakcjonujace, gdyz w mo-
delu CHEER ze stopami dlugoterminowymi realny kurs PLN/EUR okazat si¢
zmienng stabo egzogeniczng, a oszacowania parametréw modelu ze stawkami
procentowymi rynku miedzybankowego charakteryzowaty si¢ niestabilno$cig.
Dlatego tez w nastepnym etapie model CHEER z krétkoterminowymi stopami
procentowymi rozszerzono o ryzyko walutowe aproksymowane przez krotkoter-
minowe zadluzenie sektora rzadowego w Polsce i w krajach strefy euro. Takie
rozwigzanie doprowadzilo ostatecznie do skonstruowania modelu o interpretacji
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zblizonej do interpretacji mechanizméw determinujacych strategie spekulacyjne
carry trade, ale nie pozwolito wyjasni¢ przyczyn ostabienia (trwatego w analizo-
wanej probie) ztotego od przetomu lat 2009-2010. Z tej przyczyny rozdziat VI
zamyka omowienie wynikow weryfikacji hipotezy, zgodnie z ktorg o wahaniach
kursu PLN/EUR w koncu préby 1999:01-2011:06 zadecydowat skokowy wzrost
ryzyka globalnego.

Kointegracyjna analiza modelu CHEER ze zmienng w czasie premia za
ryzyko pozwala zidentyfikowa¢ réwnania rownowagi realnego kursu walutowe-
go PLN/EUR i inflacji krajowej o strukturach niemal identycznych ze struktura-
mi relacji rownowagi wynikajacymi z analiz scenariuszy CVAR w monetarnym
modelu Frydmana i Goldberga (2007). Problemy interpretacyjne jednak pozosta-
ja, gdyz powigzanie wahan realnego kursu PLN/EUR wylacznie ze zmianami
trzymiesiecznych stop procentowych i premii za ryzyko oznacza w istocie
identyfikacje jego determinant krétkookresowych. Dlatego tez w trzeciej czgsci
monografii obejmujacej rozdzialy VII-IX podjeto szerzej problem modelowania
sredniookresowych determinant kursu PLN/EUR.

W rozdziale VI przedstawiono najwazniejsze sredniookresowe, teoretyczne
modele kursow walutowych. W dyskusji akcent potozono na ich czastkowy cha-
rakter o czym decyduje fakt, iz w r6znych okresach na kursy walutowe moga
wplywac¢ rézne zmienne i nie jest mozliwe jednoznaczne wskazanie uniwersal-
nego Sredniookresowego modelu teoretycznego, ktéry mozna byloby poddac
formalnej weryfikacji empirycznej. Przeglad badan wskazuje, ze jednym z naj-
czesciej analizowanych modeli empirycznych jest zaproponowany przez Clarka
i MacDonalda (1999) model behawioralnego kursu walutowego rownowagi
BEER, w ktérym wahania zmiennych fundamentalnych prowadza do zmian
oczekiwan kursowych, a te ostatnie przektadaja si¢ na zmiany kursu realnego.
Struktura modelu empirycznego nie musi zatem bezposrednio odpowiadaé okre-
$lonym modelom teoretycznym, co przybliza modele BEER do modeli konstruo-
wanych przy zatozeniach IKE, a to z kolei oznacza, ze dopuszczalna jest sytua-
cja, w ktorej model empiryczny jest konstruowany na podstawie réznych modeli
czagstkowych. Omowiono (i) model zasobowo-strumieniowy, (ii) model Balassy
-Samuelsona, (iii) modele uzalezniajace kursy walutowe od wahan popytu oraz
(iv) model wiazacy wahania kursow walutowych ze zmianami terms of trade,
a dyskusje zamykaja rozwazania na temat operacjonalizacji modeli BEER.

Obszerng krytyke zastosowan modeli BEER przedstawiono w rozdziale
VIII. Oméwiono wezesne badania prowadzone dla kurséw walut krajow rozwi-
nietych i pozaeuropejskich krajow rozwijajacych si¢ oraz wyniki analiz kursow
walut krajow Europy Srodkowo-Wschodniej. Zwrocono uwage na eklektyzm
specyfikacji modeli BEER i do$¢ wyrazng dowolnos$¢ interpretacji oszacowan
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parametréw, a nastgpnie przedstawiono argumenty przemawiajace przeciw
obecnemu we wczesnych modelach BEER zalozeniu o dominujacej roli efektu
Balassy-Samuelsona w ksztattowaniu kursow realnych. W szczeg6lnosci wska-
zano, ze modele konstruowane zgodnie z zatozeniami NOEM dopuszczaja sytu-
acjg, W ktorej niestacjonarno$¢ kursow realnych definiowanych dla ogoélnych
indeksow cen jest konsekwencjg niestacjonarnosci kursow realnych definiowa-
nych dla cen sektora tradables. Omowiono najwazniejsze modele kursow walut
krajow Europy Srodkowo-Wschodniej urealnianych indeksami cen sektorow
tradables, w ktorych obecne sa mechanizmy implikowane przez modele NOEM,
a nastepnie przedstawiono krytyke empirycznych badan modeli BEER prowa-
dzonych w Polsce.

Ostatni rozdziat ma charakter empiryczny. Zawarto w nim wyniki analiz
hybrydowego, konstruowanego zgodnie ze strategia FSTG Katariny Juselius,
modelu kursu realnego PLN/EUR urealnianego indeksami cen sektorow trada-
bles. W badaniach uwzgledniono wskazania modeli teoretycznych (rozdz. VII),
wyniki wezesniejszych analiz modeli BEER (rozdz. VIII) oraz wyniki estymacji
modeli PPP i CHEER z premig za ryzyko (rozdz. IV i VI). Dyskusj¢ otwiera
analiza przestanek przemawiajacych za tacznym rozwazeniem modeli PPP,
CHEER i BEER w jednym systemie VEC i krotkie omowienie strategii FSTG.
Nastepnie zanalizowano uproszczony wariant modelu hybrydowego, w ktorym
krotkookresowe fluktuacje realnego kursu PLN/EUR sg objasniane przez dyspa-
rytet realnych stop procentowych i premie¢ za ryzyko, za§ mechanizmy $rednio-
okresowe sg reprezentowane wylacznie przez relacje wydajnosci pracy w Polsce
i strefie euro. Celem badan byta weryfikacja hipotezy o aprecjacyjnych skutkach
wzrostu krajowej produktywnosci. Wyniki empiryczne nie potwierdzity istnienia
takiej zalezno$ci, wigc sformutowano alternatywne hipotezy badawcze o oddzia-
tywaniu na kurs walutowy takich zmiennych, jak relacja bezposrednich inwesty-
cji zagranicznych (foreing direct investment, FDI) do PKB, relacja zadtuzenia
zagranicznego niezwigzanego z naptywem FDI do PKB i relacja wskaznikow
terms of trade w Polsce i w strefie euro. Ostatecznie, analiza kointegracyjna mo-
delu hybrydowego pozwolita zidentyfikowaé cztery relacje réwnowagi i po-
twierdzi¢ jednoczesng zalezno$¢ kursu walutowego PLN/EUR od relatywnych
cen (nieliniowy wariant modelu PPP), stop procentowych i premii za ryzyko
(model CHEER) oraz wskaznikow terms of trade, bezposrednich inwestycji
zagranicznych bezposrednich inwestycji zagranicznych i niezwigzanym z tymi
ostatnimi zadtuzenia zagranicznego niezwiazanego z FDI (model BEER).

W zakonczeniu sformutowano najwazniejsze wnioski.

Ograniczona obj¢to$¢ pracy, jej empiryczny charakter, a takze wielos¢
watkow poruszanych przy konstruowaniu kolejnych wariantow modelu kursu
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PLN/EUR sprawity, ze w monografii nie poruszono szeregu istotnych tematow.
W badaniach przyj¢to perspektywe makroekonomiczna, co ttumaczy brak szer-
szej dyskusji poswigconej mikrostrukturze rynku walutowego (np. Lyons , 2001;
James, Marsh i Sarno (ed.) 2012; takze: Kluza i Stawinski, 2006). Nie jest
podejmowany rowniez problem szacunkow kurséw réwnowagi, wokot ktorego
koncentruja si¢ badania Michata Rubaszka (por. Rubaszek i in., 2009, czes¢ 2),
i nie s3 omawiane zagadnienia zwigzane z konstrukcja monetarnych modeli kur-
sow walutowych, ktore sa z kolei gldéwnym tematem badan Piotra Wdowin-
skiego (2010). Identyczna uwaga odnosi si¢ do badan Ewy Syczewskiej i Dobro-
mita Serwy, ktorzy analizuja stricte krotkookresowe determinanty kursow
walutowych (por. Syczewska, 2007; Rubaszek i in., 2009, cze$¢ 3). W pracy nie
jest takze podejmowana dyskusja poswiecona roli kurséw walutowych w polity-
ce pienigznej w Polsce (np. Kokoszczynski, 2004; Brzoza-Brzezina, 2011),
ciagle aktualnemu tematowi polityki kursowej w okresie poprzedzajacym unig
walutowg (por. De Grauwe, 2003; Bilski, 2006; Wojcik, 2008; Borowski, 2011;
Michalczyk, 2012; raporty NBP (2004) i (2009) oraz prace Backé i Wojcik,
2002; Borowski i in., 2003; Koronowski, 2008; Stawinski, 2008, 2010) i poten-
cjalnemu zagrozeniu kryzysem walutowym (Matecki i in., 2001; Gruszczynski,
2002, takze: Stawinski, 2000).

Niezaleznie od znacznych rozmiaré6w monografii zawarto w niej ostatecznie
fragmenty poswigcone skrotowemu omowieniu metodyki badan ekonometrycz-
nych. Intencja autora byto zaproponowanie Czytelnikowi pracy ,,domknigtej”,
ktorej lektura nie bedzie wymagac siggania do materiatow szczegdtowo omawia-
jacych (i) wlasnosci panelowych testow pierwiastkéw jednostkowych, (ii) mode-
le gtadkiego przej$cia STAR i (iii) metody analizy kointegracyjnej zmiennych
I(2). Dlatego tez w dyskusji o panelowych testach pierwiastkow jednostkowych
wlasciwym punktem odniesienia pozostaja prace zrodlowe oraz syntezy Piotra
Kebtowskiego (2007), Krystyny Strzaty (2009) i Barbary Danskiej-Borsiak
(2011), ale jednocze$nie zawarta w rozdziale I krytyka wynikow badan panelo-
wych daje juz podstawy do podwazenia tezy 0 prawdziwosci hipotezy PPP.
Omowienia autoregresyjnych modeli gltadkiego przejscia mozna z kolei znalez¢
w pracach Timo Terésvirty, a takze w pracy Joanny Bruzdy (2007), a szczegoto-
wych opiséw modeli VEC-1(2) nalezy poszukiwa¢ w pracach Serena Johansena
i Katariny Juselius, a takze w monografii Michata Majsterka (2009) i najnowszej
pracy pod redakcjg Aleksandra Welfego (2013). Skrotowe omowienia modeli
STAR i VEC-I(2) zawarte w rozdziatach II i III systematyzujg jedynie dyskusje
podejmowang w rozdziatach empirycznych.
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Wistep

W monografii podsumowano blisko dziesiecioletnie badania prowadzone
przez autora w Katedrze Modeli i Prognoz Ekonometrycznych Uniwersytetu
Lodzkiego. Autor pragnie podzigkowaé kierownikowi katedry, Panu Profesorowi
Aleksandrowi Welfe, za stworzenie idealnych warunkow rozwoju naukowego.
Bez krytycznych komentarzy, inspirujqcych dyskusji i zyczliwej pomocy Pana
Profesora jako pierwszego, wymagajgcego recenzenta obszernego maszynopisu,
nadanie pracy obecnego ksztaltu nie bytloby mozliwe. Podziekowania kieruje do
profesor Katariny Juselius z Uniwersytetu Kopenhaskiego i profesora Michata
Majsterka za pomoc w zrozumieniu nietatwej kointegracyjnej analizy zmiennych
1(2).Wdzigczny jestem takze Panu profesorowi Cezaremu Wojcikowi, za cenne
uwagi i wskazowki, ktore pozwolily udoskonalié¢ ostateczng wersje pracy.

Monografia naukowa nie powinna zawieraé waqtkéw osobistych i emocjo-
nalnych, jednak nie moge w tym miejscu nie wspomnie¢ z wdzigcznosciqg mojego
pierwszego Nauczyciela, Pana Profesora Wiadystawa Welfe, ktory otaczal mnie
opiekq i wspierat od pierwszych dni pracy naukowej. Zatuje, ze nie zdgzytem i ze
juz nigdy nie wrecze Panu Profesorowi egzemplarza tej ksigzki. Pozostaje tylko
wyrazié nadzieje, Ze Pan Profesor dostrzegtby W niej to podejscie do ekonome-
trii stosowanej, ktore staram sie¢ jedynie nasladowac.

Asi i Mackowi, moim najblizszym, dziekuje za wsparcie, cierpliwos¢ i wy-
rozumiatos¢, szczegolnie wtedy, gdy obiecywane tygodnie stawaty sie miesigca-
mi, a miesigce — bywato i tak — potroczami.






Rozdzial 1
DLUGOOKRESOWE MODELE KURSU
WALUTOWEGO

Wprowadzenie

Struktura teoretycznych i empirycznych modeli kurséw walutowych zalezy
od definicji rownowagi modelowanego systemu. Kazdy kurs walutowy, przy
ktérym na rynku walutowym zawierane sa transakcje kupna-sprzedazy, moze
by¢ postrzegany jako kurs rownowagi, a to oznacza, ze pomiedzy kursami
0 najwyzszej czestotliwosci (tzw. kursami tickowymi) a kursem walutowym dla
stanu ustalonego (steady state) zawiera si¢ cate spektrum kurséw walutowych,
ktorym — przy dodatkowych zalozeniach — mozna nada¢ interpretacje kursow
rownowagi. Dlatego tez wygodnym punktem wyjscia w analizach empirycznych
jest zaproponowana przez Steina (1994, 1997) w modelu naturalnego kursu
walutowego rownowagi NATREX (natural real exchange rate) dekompozycja
zmienno$ci kursu walutowego na sktadowe zalezne od czynnikéw diugo-,
srednio i krotkookresowych':

bt :th +(th - th +‘9tL)+(th _th +51M)+(bt _bts):

=b"+®" -b")+(®° -b")+&’ (1.2)
gdzie:
el =g +e&" +¢&,
g =b - b’,
t=1,..T.

Rownanie (1.1) definiuje rynkowy kurs walutowy b (tj. cene jednostki
waluty zagranicznej w jednostkach waluty krajowej) jako wypadkowa sktadnika
dhugookresowego i trzech procesow réwnowazacych system. Stadnik b-—b®
reprezentuje dostosowania kursu rynkowego b do kursu krotkookresowego b®,

! Matymi literami oznaczono w monografii logarytmy naturalne zmiennych.
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ktéry jest spojny z wartoSciami determinant oddzialujacych jednocze$nie
w okresie dhugim, $rednim i krotkim. Interpretacja roznic b® —b™ i b" — b"
jest analogiczna. Dostosowania kursu krotkookresowego b° przebiegajg wzdhuz
$ciezki $redniookresowej b" wyznaczanej przez $rednio- i dhugookresowe
zmienne fundamentalne, za$ kurs Sredniookresowy fluktuuje wzdtuz trajektorii
dtugookresowej b' . Sktadnik losowy &° jest sumg zaklocen, ktore towarzysza
dostosowaniom kursu walutowego b do jego Sciezek krotko-, srednio- i dlugo-
okresowych.

Podziat determinant kursu walutowego na dlugo-, $rednio- i krétkookreso-
we ma w duzej mierze charakter umowny. Teoria ekonomiczna dostarcza jedy-
nie dos¢ ogdlnych wskazowek utatwiajacych poprawng identyfikacje zmiennych
decydujacych o wahaniach kursow walutowych w réznych horyzontach czaso-
wych. Kroétkoterminowe stopy procentowe i rynkowe miary ryzyka walutowego
sa przyktadami zmiennych, ktéore mozna uzna¢ za determinanty kursu w okresie
krotkim. Identyfikacja czynnikow oddziatujacych na kurs w okresie $rednim
i dlugim nie jest juz tak oczywista. Pod uwage nalezy bra¢ wahania kursow
zwigzane z fazami cykli koniunkturalnych oraz rozciggnigte w zdecydowanie
dluzszym czasie zmiany preferencji konsumpcyjnych, przeptywy kapitatow
inwestycyjnych i zmiany tacznej produktywnosci czynnikéw produkcji (total
factor productivity, TFP). Analiza dtuzszych horyzontow czasowych prowadzi
do okreslenia warunkow, w ktorych zachodzi rownowaga steady state b :

bt :6+(th - 5)+(th - th)+(th - th)+(bl - b[S) (12)

Wspdlng cecha zmiennych wskazanych w modelu (1.2) jako potencjalne
determinanty kursow walutowych jest to, ze indukuja one podtrzymywalne
(sustainable) w réznych horyzontach czasowych odchylenia od poziomu steady
state, ktorych skutkiem jest niezbilansowanie rachunku kapitatowego bilansu
platniczego i zmiany zadluzenia zagranicznego. I tak, przy zalozeniu swobody
przeptywu kapitalow inwestycyjnych oraz pelnej substytucyjnosci krajowych
i zagranicznych instrumentow finansowych mozna rozwazy¢ roéwnowage
krotkookresowa b, = b’, ktora charakteryzuje zréwnanie krajowych i zagra-
nicznych stop procentowych oraz brak lub stato$¢ ryzyka inwestycyjnego.
Spehienie réwnowagi $redniookresowej b’ = b wymaga z kolei domknigcia
krajowej i zagranicznej luki produkcyjnej lub ustalenia si¢ stop bezrobocia na
poziomie NAWRU (non-accelerating wages rate of unemployment), co jest
rownowazne z brakiem napi¢¢ i dostosowan ptacowych na krajowym i zagra-
nicznym rynku pracy. Zrownanie krajowych i zagranicznych inwestycji
I oszczednosci jest natomiast warunkiem réwnowagi dtugookresowej, gdy naste-
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puje stabilizacja dlugu zagranicznego (Stein, 1997). Latwo zauwazy¢, ze tak
zdefiniowana réwnowaga dtugookresowa nadal nie spelnia warunkow réowno-
wagi dla stanu ustalonego. Przy niezerowym zadtuzeniu zagranicznym sptaty rat
kapitatowych i odsetek sg mozliwe tylko w przypadku niezerowego salda obro-
tow biezacych, a to oznacza, ze kurs walutowy musi nadal odchyla¢ si¢ od
poziomu steady state.

Powyzsza analiza prowadzi do wniosku, iz w badaniach empirycznych kur-
sow walutowych mozliwe jest przyjecie dwoch rozwigzan. Po pierwsze, mozna
podjac probe ustalenia pelnej listy zmiennych oddzialujacych na kurs walutowy
w roznych horyzontach czasowych; kwantyfikacja ich wptywu na kurs walu-
towy jest wowczas rownowazna estymacji wektorow parametrow Py Pay
I ¢y, (np. Kelm i B¢za-Bojanowska, 2005; Kelm, 2010a)*

’ ’ !
b =b + Piokior T PogoMage T Pao S + & (1.3)

gdzie:
L4y s Myy s S, — Wektory diugo-, Srednio- i krotkookresowych determinant
kursu walutowego b,

Py =@y, -+, 9] — wektor parametrow rownowagi,

& ~nid.0,67),
i=1 2, 3,
k=1...,K.

Po drugie, analizie empirycznej mozna podda¢ modele, w ktérych naktada si¢
kolejno arbitralne restrykcje zerowe na parametry ¢, @, I @y, - W przy-
padku @y, = @54, = @5 =0 badania kursu walutowego sprowadzaja si¢ do
weryfikacji hipotezy b, =b + ¢, zaktadajacej oscylacje kursu walutowego wokot
punktu rownowagi Steady state. Poniewaz warunkiem rownowagi steady state
jest zbilansowanie rachunku obrotow towarowych (czego warunkiem jest efek-
tywnos¢ arbitrazu cenowego), analiza kursu walutowego sprowadza si¢ wow-
czas do weryfikacji hipotezy parytetu sity nabywczej walut (purchasing power
parity, PPP) bedacej uogdlnieniem prawa jednej ceny (low of one price, LOP).
W dalszej czeéci rozdziatu I omawiane sg zalozenia i wyniki weryfikacji hipote-
zy parytetu sity nabywczej walut.

2 Superskryptem ['] (prim) oznaczono w monografii transpozycj¢ macierzy. Dla uproszczenia
zapisu w rownaniu (1.3) zatozono réwna liczbe determinant dlugo-, $rednio- i krétkookresowych.
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1. Prawo jednej ceny i parytet sily nabywczej walut

Zgodnie z prawem jednej ceny skutkiem procesow arbitrazowych na ryn-
kach towarowych jest zrownanie wyrazonej w walucie krajowej ceny dobra j
Z jego ceng w walucie zagranicznej po przeliczeniu jej na jednostki waluty kra-
jowej:

Pj. th + p;,t (1.4)

gdzie:
P, p’; —ceny dobra j w jednostkach waluty krajowej i zagranicznej,

b — nominalny kurs walutowy wyrazajacy warto$¢ jednostki waluty zagra-
nicznej w jednostkach waluty krajowej,

j=1..,J.

Prawo jednej ceny opiera si¢ na restrykcyjnych zalozeniach. Przyjmuje sie,
ze towary podlegajace arbitrazowi cenowemu sg doskonalymi substytutami.
Zaklada si¢ jednocze$nie brak kosztow transakcyjnych zwiazanych z transpor-
tem i dystrybucja oraz brak barier celnych i podatkow naktadanych na towary
importowane. Jako warunki prawdziwosci LOP wskazywane sg réwniez odpo-
wiednio silne powigzania krajowego i1 zagranicznego rynku towarowego, brak
barier wejécia firm na rynki miedzynarodowe, nieobecno$¢ strategii pricing-to
-market (dalej: PTM) i réznicowania cen przez firmy funkcjonujace w warun-
kach niepelnej konkurencji oraz brak sztywnosci nominalnych spowalniajacych
dostosowania cenowe. Nieco rzadziej akcentowana jest kluczowa rola zalozenia
o pelnym dostepie do informacji, ktore oznacza przyjecie implicite hipotezy
racjonalnych oczekiwan.

Hipoteza parytetu sily nabywczej walut PPP jest formutowana przy zato-
zeniu prawdziwos$ci prawa jednej ceny LOP na wszystkich rynkach towarowych.
Przy dodatkowym zalozeniu o identycznej strukturze koszykéw towarowych
w kraju 1 za granicg nominalny kurs walutowy jest definiowany wowczas przez
relacje zagregowanych indeksow cen krajowych ( P ) i zagranicznych (P"):

[14(P,)" = B, T(P;,)” (1.5)
gdzie:

v; =],
v, =1
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Spetnienie hipotezy PPP oznacza zréwnanie kosztéw zakupu identycznych
koszykow towardéw i uslug w kraju i za granica i jest rownowazne ustaleniu
nominalnego kursu walutowego w warunkach steady state jako wielkosci rownej
relatywnym cenom:

b=p —p (1.6)

lub — réwnowaznie — zdefiniowaniu realnego kursu walutowego jako stalej:

qtzbt_pt+p:=q (1-7)

Podobnie jak w przypadku kursu nominalnego odchylenia g, od réwno-
wagi steady state moga by¢ powigzane z wahaniami zmiennych oddziatujacych
na kurs realny w réznych horyzontach czasowych (tylda wyrdznia determinanty
kursu realnego):

! , = =
Q. = ¢71|(k)t + @My + @Sy & (1.8)

Implikacje takiego przeformutowania problemu sg istotne: model PPP prze-
staje by¢ wlasciwym punktem odniesienia, gdy celem jest opis wahan i progno-
zowanie nominalnego kursu walutowego, a Sciezka wyznaczana przez parytet
sity nabywczej walut (1.7) staje si¢ jedynie trajektoria, wzdtuz ktorej zachodza
dhugo-, $rednio- i krotkookresowe dostosowania kursu realnego.

Powyzsza dyskusja prowadzi do identyfikacji dwoch komplementarnych
i szeroko reprezentowanych w literaturze empirycznej strategii analiz kursow
walutowych. Pierwsza z nich ma charakter stricte dtugookresowy i polega na
(i) weryfikacji hipotezy zakladajacej stacjonarno$¢ kursu realnego @, ~1(0)
(szerzej o zintegrowaniu proceséw stochastycznych np. w: Majsterek, 1998a,
Majsterek i Welfe, 2000a, Welfe, 2009, s. 359-360) lub (ii) konstrukcji modelu
PPP b, =¢,p, +¢,p; +&,, a nastegpnie weryfikacji hipotezy proporcjonalnosci
0, =—0, =1 (proportionality restriction) i stacjonarnosci &, ~ 1(0). Drugie po-
dejscie polega na poszukiwaniu kompletnej listy zmiennych determinujacych
kurs nominalny (1.3) lub kurs realny (1.8) w ré6znych horyzontach czasowych.

1.1. Determinanty i stacjonarno$¢ realnego kursu walutowego

Aprioryczne rozstrzygniecie, ktora z naszkicowanych strategii modelowania
kursow walutowych jest wlasciwa wydaje si¢ problematyczne, ale juz teza, iz
wykorzystanie dtugich szeregéw czasowych utatwia potwierdzenie stacjonarno-
$ci kursu realnego kontrowersyjna nie jest. Latwo zauwazy¢, ze kurs realny lub
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zaklocenia beda stacjonarne jesli (i) stacjonarne sa wszystkie determinanty
dhugo-, $rednio- i krotkookresowe lub tez (ii) istnieje taka kombinacja liniowa
zmiennych 1 ,,, m,, I s, , ktora zapewnia ich skointegrowanie z kursem real-
nym q (szersza dyskusja o kointegracji w rozdz. Ill).

Przypadek, w ktorym zakladamy stacjonarnos¢ wszystkich zmiennych obec-
nych w modelu (1.8) nie budzi zastrzezen jedynie wtedy, gdy analiza jest
obejmowany bardzo dtugi okres, w ktorym — na skutek konwergencji nominalnej
i realnej — odchylenia kursu realnego od poziomu steady state beda zbiega¢ do
zera (l,m,s,—0 lub b, >b’ ->b" ->b"—>b dla t—>cw), a modele (1.2)
i (1.8) upraszczaja si¢ do rownan b, =b +¢, i g, =¢,. W typowych przypad-
kach badania sg oparte na szeregach czasowych obejmujacych 15-25 lat, a wlas-
nosci procesoOw generujacych determinanty kursu walutowego ¢ roznig si¢ od
procesow stacjonarnych. Dla ilustracji rozwazmy system, w ktérym realny kurs
walutowy jest generowany przez (i) zmienng |, odzwierciedlajagca mechanizmy
konwergencji realnej, ktore mozna utozsamia¢ z efektem Balassy-Samuelsona,
oraz (ii) zmienng M, ktora w $rednim okresie aproksymuje skutki cyklu koniun-
kturalnego (np. zmiany produktywnosci indukowane przez czynniki popytowe).
Jesli &' reprezentuje szok podazowy (zwigzany, na przyklad, z naptywem
bezposrednich inwestycji zagranicznych), mozna przyjaé, ze proces generujacy
| w probie o typowej dlugosci opisuje $ciezka losowa:

L=l +e =l +Xos (1.9)

gdzie |, okresla warunki poczatkowe. Przy zatozeniu stacjonarno$ci & zmien-
na | jest generowana przez proces zintegrowany w stopniu pierwszym,
I, ~ 1(1). Przyjmujac dalej, Ze szoki technologiczne &' sa praprzyczyng kon-
wergencji realnej, w procesach stochastycznych generujacych sredniookresowe
determinanty kursu realnego nalezy uwzgledni¢ obecnos$¢ skladnika diugo-
okresowego | :

m =l +m_+¢&" (1.10)

gdzie ¢" reprezentuje szoki indukujace cykl koniunkturalny. Ostatecznie otrzy-
mujemy:

m, =l +my) + X0 Yo +2i08 (1.12)

Obecnos¢ w roéwnaniu (1.11) podwdjnie kumulowanych szokéw podazo-
wych ¢" decyduje o zintegrowaniu m w stopniu drugim, m, ~1(2).

Uogolnienie wniosku plynacego z analizy przyktadowych proceséw
stochastycznych generujacych | i m (1.9)—(1.11), zgodnie z ktorym zmienne
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oddzialujace na kurs walutowy w najdtuzszym horyzoncie czasowym maja naj-
nizszy stopief zintegrowania, nie jest uprawnione, jednak naszkicowany przy-
ktad uzasadnia twierdzenie, iz obecno$¢ w modelu zmiennych wptywajacych na
g w roznych horyzontach czasowych moze wigza¢ si¢ z konieczno$cia tacznej
analizy zmiennych o roéznych stopniach zintegrowania. Przy stosunkowo mato
krepujacych zalozeniach mozna wskaza¢ przestanki przemawiajace za obecno-
$cig w modelu (1.8) zmiennych zintegrowanych w stopniu drugim, a to oznacza,
ze warunkiem znalezienia stacjonarnej kombinacji liniowej ¢, |, mi s jest nie
tylko skointegrowanie zmiennych I(1), ale rowniez (i) istnienie stacjonarnych
kombinacji liniowych zmiennych 1(2), lub (ii) obecnos$¢ relacji kointegracji
wielomianowej (szersza dyskusja w rozdz. 111).

Powyzsza analiza nie wyklucza stacjonarnosci realnego kursu walutowego,
jednak warunki, ktore musza by¢ spetnione, by ( bylo zmienng stacjonarna,
a model PPP postrzegany jako jedyny warunek rownowagi rynku walutowego,
sa na tyle restrykcyjne, ze uprawniaja teze, zgodnie z ktora potwierdzenie stacjo-
narno$ci realnego kursu walutowego (1.8) w probach o matej liczebno$ci bedzie
raczej wyjatkiem niz reguta. Wydtuzenie przedziatu czasowego, dla ktérego
prowadzona jest analiza empiryczna uzasadnia rewizj¢ zalozen o wlasno$ciach
procesu generujacego dane (1.9)—(1.10). I tak, identyfikacja czynnikow podazo-
wych jako podstawowej przyczyny konwergencji realnej uprawnia uwzglednie-
nie w dlugim horyzoncie czasowym efektow nasycania gospodarki nowymi
technologiami, co z kolei prowadzi do zastgpienia Sciezki losowej (1.9) sche-
matem autoregresyjnym:

l, = plLIt—l + gtL (1.12)

gdzie 0< p" <1. Implikacje s3 istotne, gdyz | jest wowczas zmienng stacjo-
narng, podczas gdy m bedzie generowane przez proces I(1). Mozliwos$¢ zasta-
pienia analizy kointegracyjnej zmiennych 1(2) standardowym podej$ciem
dopuszczajacym obecnos¢ zmiennych (1) zalezy jednak od warto$ci parametru
o . W przypadku, gdy ten ostatni przyjmuje wartosci dodatnie tylko niezna-
cznie mniejsze od 1, za$ proba jest umiarkowanie dtuga, proces generujacy m
moze nadal wykazywac silne cechy 1(2), czego skutkiem moga by¢ trudnosci ze
znalezieniem interpretowalnej ekonomicznie stacjonarnej kombinacji liniowej
kursu realnego q i jego determinant 1, mis.

Niezaleznie od naszkicowanych wyzej trudnosci zwigzanych z empiryczny-
mi zastosowaniami modelu (1.8) definiuje on elastyczniejsze — w poréwnaniu
z modelem PPP — srodowisko badan realnych kurséw walutowych. Po pierwsze,
rozwazenie modelu uwzgledniajacego oddziatywanie na realny kurs walutowy
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W réznych horyzontach czasowych zmiennych generowanych przez procesy
stochastyczne o réznych stopniach zintegrowania nie wigze si¢ z krepujacym
zatozeniem stacjonarno$ci kursu realnego; ten ostatni moze by¢ nie tylko zinte-
growany w stopniu pierwszym, ale dopuszczalna jest rOwniez sytuacja, w ktorej
jest generowany przez proces 0 cechach 1(2), co bytoby zgodne z wynikami
analiz Frydmana i Goldberga (2007) oraz Juselius (2010a) (rozdziaty IT1I-1V). Po
drugie, potozenie akcentu na konstrukcje modelu korespondujacego z réwna-
niem (1.8) jest tozsame z peing analizg wspotzalezno$ci zachodzacych pomigdzy
zmiennymi I, mis.

Modele kursu walutowego o specyfikacjach odpowiadajacych réwnaniu
(1.8) s3 omawiane szerzej w rozdziatach V—IX.

1.2. Zalozenia LOP i PPP — dyskusja

Warunkiem akceptacji hipotezy PPP jest istnienie mechanizmu réwnowaza-
cego rynek walutowy wokol poziomu wyznaczanego przez réwnanie (1.7), co
sprowadza analize do weryfikacji hipotez o obecnosci pierwiastkow jednost-
kowych w procesie generujacym kurs realny. W najprostszym przypadku proce-
su stochastycznego AR(1):

G =p0.*& (1.13)

do potwierdzenia parytetu sity nabywczej walut wystarcza odrzucenie hipotezy
zerowej, zakladajacej obecnos¢ pierwiastka jednostkowego H,:p, =1 na ko-
rzy$¢ alternatywy H,:0< p, <1 implikujacej stacjonarnos¢ kursu realnego.
Réwnowazne rozwigzanie polega na zastosowaniu modelu korekty bledem
(error correction model, ECM):

AQ, =, + & (1.14)

gdzie «, = p, —1, i weryfikacji hipotezy H, :a, =0 wobec hipotezy alternatyw-
nej H,:a, <0. Brak podstaw do odrzucenia hipotez zerowych oznacza niespet-
nienie hipotezy PPP.

W swietle dyskusji przedstawionej w poprzednim punkcie zintegrowanie (
w stopniu pierwszym moze by¢ skutkiem niestacjonarnosci zmiennych oddziatu-
jacych na kurs realny w krétszych horyzontach czasowych, ale nie mozna row-
niez wykluczy¢, iz niestacjonarnos¢ ( jest konsekwencja niespelnienia zatozen
przyjmowanych w modelach LOP i PPP. W najprostszym przypadku problemy
z pozytywng weryfikacja hipotezy PPP moga wynika¢ z uzycia agregatowych
indeksoéw cen, ktore roznig si¢ strukturg wag nadawanych poszczegdlnym towa-
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rom 1 ustugom. W réwnaniu (1.5) nie jest wowczas spetniony warunek v; = u}
(Sarno i Taylor, 20023, s. 52—54, 2002b; takze Wejner, 2008):

b, ZZ?:luj ptj _Z?:ﬂ); pt*J _Zizl(uj _UI) p:J (1.15)

Uchylenie zatozenia o rownosci wag v, i U; nie przesadza jednak o niesta-
cjonarnosci realnego kursu walutowego jesli spetnione sg dodatkowe, niezbyt
krepujace warunki. Sarno i Taylor (2002b) podkreslaja, ze w przypadku szokoéw
monetarnych oddziatujacych na wszystkie ceny wchodzace w sktad krajowego
lub zagranicznego koszyka uwzglqdnlanego przy konstrukcji agregatowych
indeksow cen, skutki réznic migdzy v i U moga by¢ umiarkowane. Uogo6lnia-
jac powyzsza argumentacj¢ mozna postaw1c tezg, iz znieksztatcenia wynikow
testow pierwiastkow jednostkowych, wynikajace z roznic w strukturach koszy-
kéw konsumenta (wzglgdnie producenta) w kraju i za granicg powinny byc¢
mniejsze w przypadku walut krajow, ktorych gospodarki charakteryzuja sie
zblizonym poziomem rozwoju gospodarczego i i podobna struktura konsumpc;ji.

Konsekwencje nierdwnosci wag v, i v, sa znacznie powaznicjsze, gdy
analizowany jest kurs waluty kraju, ktorego gospodarka podlega przyspieszonej
transformacji gospodarczej. Problem jest o tyle istotny, ze konieczne jest wtedy
uwzglednienie nie tylko réznic migdzy strukturami koszykow cen, ale rowniez
trendow obecnych w agregatowych indeksach cen, ktére sa konsekwencja rdznic
w dynamikach tacznych produktywnosci czynnikow produkcji w réznych gate-
ziach gospodarki. W przypadku uproszczonym, gdy koszyk konsumenta jest
dekomponowany na towary i ustugi wymienne (tradables, p') i niewymienne
(non-tradables, p""):

Po=U Pl 0 P (1.16)

gdzie:
U; , Uy — Wagi,
Uy +0,; =1,
standardowym s$rodowiskiem analizy wahan kursow walutowych jest model

uwzgledniajacy efekt Balassy-Samuelsona (dalej: BS; Balassa, 1964; Samuel-
son, 1964):

b—p.+p =b—p +p —o (P —p)+o (PN —pT)=
=b -p  +p; +q"", (1.17)
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zgodnie z ktorym wykorzystanie ogdlnych indekséw cen (obejmujacych towary
i ushugi wymienne i niewymienne) wiaze si¢ z koniecznoscig uwzglednienia
sktadnika q""" reprezentujacego skutki wyzszej dynamiki TFP w krajach trans-
formacji gospodarczej.

Mechanizm Balassy-Samuelsona jest omawiany w rozdziatach VII-VIII,
jednak juz w tym miejscu nalezy zwroci¢ uwage na jego znieksztalcajacy wptyw
na wyniki testow zintegrowania kursu realnego. Przy zalozeniu, ze arbitraz
zréwnuje ceny krajowych i zagranicznych towarow i1 ustug wymiennych, waha-
nia (lub trendy) realnego kursu walutowego definiowanego dla agregatowych
indeksow wynikaja z fluktuacji krajowych i zagranicznych cen sektorowych
pl—p i p —p ", ktore zgodnie z modelem BS sa funkcja relatywnych
produktywnosci czynnikow produkcji. Weryfikacja hipotezy PPP na podstawie
analizy wahan kursu walutowego, urealnionego deflatorami zawierajacymi
komponent non-tradables (1.7) moze zatem prowadzi¢ do odrzucenia parytetu
sily nabywczej walut tylko ze wzgledu na znaczng skale efektu BS. Pozytywna
weryfikacja modelu PPP powinna by¢ tatwiejsza w przypadku wykorzystania
indeksoéw cen, ktorych wahania beda w mozliwie matym stopniu zalezne od cen
w sektorze non-tradables.

Niespetienie zatozen o rownosci wag oraz wykorzystanie deflatorow zalez-
nych od wahan cen w sektorze non-tradables moze zadecydowa¢ o odrzuceniu
hipotezy PPP, jednak juz tylko pobiezna analiza wskazuje, ze zalozenia przyjm-
owane w ramach prawa jednej ceny LOP sg znacznie bardziej restrykcyjne i to
w ich niespelnieniu nalezy upatrywaé najwazniejszych przyczyn potencjalnej
niestacjonarnos$ci kursu realnego. Najprostszym 1 czgsto wykorzystywanym
w praktyce modelowania rozwigzaniem oslabiajacym niespojnosci pomiedzy
zatozeniami i rzeczywistymi procesami obserwowanymi na mi¢dzynarodowych
rynkach tradables jest zastgpienie absolutnej wersji modelu LOP (1.4) jego
wersja relatywng. Zaklada si¢ wowczas stato$¢ narzutéw na ceny tych czyn-
nikow, ktorych oddzialywanie odbiega od implikowanego przez zatozenia mo-
delu LOP:

Ab;, = Ap; —Apj, (1.18)

Uogolnienie prawa jednej ceny do modelu parytetu sity nabywczej walut w wa-
riancie relatywnym prowadzi do rownania wigzacego stope wzrostu nominal-
nego kursu walutowego ze stopami wzrostu cen krajowych i zagranicznych:

Ab, = Ap, — Ap; (1.19)
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Najwazniejszg wadg relatywnych modeli LOP i PPP jest to, ze maja one
w istocie charakter ad hoc — warunek rownowagi dtugookresowej jest zastgpo-
wany zalezno$ciag pomiedzy dynamikami kursu nominalnego i cen, ktérych
fluktuacje mogg by¢ niezwigzane ze $ciezkg rownowagi dtugookresowe;j. Jedno-
czesnie implementacja modeli (1.18)—(1.19) nie prowadzi do zasadniczej rewi-
zji wnioskow formulowanych na podstawie empirycznych badan modeli LOP
i PPP w wariancie absolutnym.

Analiza zatozen obecnych w modelu LOP pozwala na wyr6znienie dwoch
grup. Pierwsza z nich obejmuje szeroko definiowane koszty arbitrazu, takie jak
koszty transportu i dystrybucji oraz podatki, cta i optaty. Druga grupa ma
charakter bardziej heterogeniczny, jednak w akceptowalnym uproszczeniu
mozna jg okresli¢ jako zbior pozakosztowych warunkow efektywnosci arbitrazu
cenowego i mozna do niej zaliczy¢ m.in. zalozenie jednorodnosci i wynikajacej
zeh doskonatej substytucyjnosci towardéw i ustug wymiennych. Podobna role
odgrywaja zatozenia implikujace obecno$¢ na rynku wielu podmiotow gospo-
darczych, petny dostep do informacji oraz brak barier towarzyszacych wejsciu
na rynki zagraniczne. Ich niespeknienie jest rownowazne z uchyleniem zatozenia
o funkcjonowaniu producentéw i konsumentow w warunkach zblizonych do
konkurencji doskonate;j.

Rozréznienie pomigdzy zatozeniami dotyczacymi kosztow arbitrazu ceno-
wego oraz zatozeniami implikujagcymi funkcjonowanie przedsigbiorstw w wa-
runkach doskonalej konkurencji pozwala na identyfikacjg dwoch dodatkowych
i jednoczesnie bardzo waznych przyczyn odrzucenia prawa jednej ceny i paryte-
tu sity nabywczej walut w badaniach empirycznych, tj. niezerowych kosztéw
transakcyjnych i stosowania przez przedsigbiorstwa strategii cenowych pricing
-to-market.

Konsekwencje uchylenia zatozenia o nieistotnosci kosztow transakcyjnych
w procesach arbitrazowych sg na tyle powazne, ze konieczne staje si¢ zredefi-
niowanie $rodowiska analizy mechanizmow opisywanych przez modele LOP
i PPP. Dumas (1992), Uppal (1993) oraz Sercu i in. (1995) rozwazajg przypa-
dek, w ktorym koszt zwiazany z dostarczeniem jednostki towaru j pomiedzy
dwoma punktami (krajami) wynosi C; i wykazuja, ze arbitraz cenowy nhie
wystapi jesli tylko relacja_cen w obu_krajach (P, /P,,) bedzie zawiera¢ sig
w przedziale migdzy (1+C;)™ i 1+C; (MacDonald i Marsh,1999, s. 66-68;
MacDonald, 2007, s. 69; takze omowienie w: Wejner, 2008) co mozna zapisaé
roéwnowaznie:

—C; <P~ P2 <G (1.20)
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O’Connell i Wei (1997) uscislaja i jednoczesnie uogdlniaja przedstawione
wnioski. Po pierwsze, rozwazenie kosztow transportu pozostajacych w stalej
pI‘OpOI‘CJI do relatywnych cen umozliwia wprawdzie wskazanie wartosci —C,
i C; okreslajacych przedziat zmiennosci cen relatywnych, w ktorym nie be;d21e
wyste;powai arbitraz cenowy, jednak blizsza analiza prowadzi wowczas do
whniosku, iz dostosowania na rynkach towarowych beda miaty w istocie migjsce
tylko w bezposrednim otoczeniu punktéw definiowanych przez —C i Cj.
W szczegolnoscei, skutkiem szoku ,,wypychajacego” relatywne ceny poza prze-
dziat (—Ej,E ;) beda ograniczone dostosowania cenowe sprowadzajgce system
jedynie na krance tego przedzialu; jednoczesnie nie pojawi si¢ mechanizm,
ktorego skutkiem bytby powr6t cen relatywnych do wnetrza przedziatu (—C i c )
i tym samym spehienie hipotezy LOP. Po drugie, wnioski o przebiegu arbitrazu
ulegaja rewizji, gdy zamiast kosztow proporcjonalnych rozwazane sa koszty
stale. Rowniez i w tym przypadku mozliwe jest wskazanie przedziatu, w ktérym
odchylenia od $ciezki LOP nie prowadza do pojawienia si¢ mechanizméw
arbitrazowych, jednak szoki powodujace wypchniecie cen relatywnych na zew-
natrz tego przedzialu uruchamiajg procesy dostosowawcze prowadzace do
catkowitego wyeliminowania odchylen od LOP. Po trzecie, jednoczesne wyste-
powanie kosztow proporcjonalnych i statych implikuje obecnos$¢ hybrydowego
arbitrazu cenowego: (i) koszty proporcjonalne wyznaczaja wezsze pasmo wahan
cen relatywnych bez arbitrazu, (ii) koszty state decyduja o istnieniu zewngtrzne-
go pasma, w ktorym zachodza dostosowania sprowadzajace ceny relatywne na
granice pasma wezszego, (iii) na zewnatrz pasma wyznaczanego przez koszty
state dostosowania cenowe zachodzg z najwigksza intensywnoscia.

Strategie ustalania cen w handlu zagranicznym, w ktérych w niepelnym sto-
pniu uwzglednia si¢ wahania nominalnego kursu walutowego sa postrzegane
jako jeden z najwazniejszych przejawow niespetnienia zatozenia konkurencji
doskonatej na rynkach towarowych. W ogélnym przypadku stosowanie przez
przedsiebiorstwa strategii pricing-to-market (dalej: PTM) moze by¢ motywowa-
ne checig utrzymania udziatow w rynkach, istnieniem kosztow zmian cen (menu
costs) oraz kosztami zwigzanymi ze zmiang podazy, a ostatecznym skutkiem
PTM moze by¢ stabilizacja cen wyrazonych w walutach importerow (local cur-
rency pricing, LCP) implikujaca niespelnienie prawa jednej ceny i parytetu sity
nabywczej walut.

Najwcze$niejsze analizy proceséw zaburzajacych arbitraz cenowy na
réznych rynkach towarowych zawierajg prace Dornbuscha (1987) i Krugmana
(1987) (szczegotowa dyskusja w Marczewski, 2002, rozdz. 2; takze MacDonald,
2007, s. 77-80). Zwrocono w nich uwagg, iz uzyteczno$¢ prawa jednej ceny
W badaniach empirycznych ogranicza si¢ niemal wytacznie do rynkéw surowco-
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wych, podczas gdy przydatno$¢ keynesowskiego modelu elastyczno$ciowego
(ktory bazuje na hipotezie PPP) w analizach reakcji cen towarow przetworzo-
nych na zmiany kursu nominalnego w gospodarkach rozwinietych okazuje si¢
niewystarczajgca po zatamaniu systemu Bretton Woods, tj. w systemie kursow
ptynnych. Dornbusch (1987) podkresla, ze czynnikami decydujacymi o powyz-
szych zjawiskach sa (i) separacja rynkéw towarowych, (ii) ograniczona substy-
tucja krajowych i zagranicznych towaro6w wymiennych oraz (iii) wlasno$ci
rynkow towarowych, ktore moga charakteryzowac¢ si¢ niedoskonata konkurencja
lub strukturami oligopolistycznymi. Ostatecznym skutkiem sg frykcje rynkowe
decydujace o niepelnym przenoszeniu zmian kursowych na ceny (por. takze:
Marczewski, 2002, s. 44 i n.).

Analizy Krugmana (1987) koncentrujg si¢ na ostatnim spo$rod wymienio-
nych wyzej problemow, a niepelne przenoszenie wahan kursowych na ceny jest
wigzane bezposrednio ze strategiami PTM. Punktem wyj$cia analizy jest model
zakladajacy rozliczenia w walucie eksportera. Popyt w kraju i na produkcje kra-
jowa Y, jest funkcja cen importu (tj. ilorazu cen eksportera P, i kursu waluto-
wego B, ) oraz zmiennej reprezentujacej szoki popytowe w Krajach-importerach
&’ (por. Knetter, 1989; MacDonald, 2007, s. 78-79):

Y, = fi(Pi,t/B',t)gil,Dt (1.21)

Koszty eksportera c(-) zaleza od tacznej produkcji XY, i zmiennej losowej
odzwierciedlajgcej cenowe szoki podazowe &°, a zysk z jest r6znicg pomigdzy
przychodem XY,P, i kosztem:

Z, =% Y, P —c(5Y, )& (1.22)

i tithit

Knetter (1989) wykazuje, ze przy powyzszych zatozeniach eksporter ma-
ksymalizuje zysk, jesli ceny wyrazone w jego walucie sa ustalane nastepujaco
(takze: Feenstra i Kendall, 1997):

P.=C'e.(e, -1 (1.23)

gdzie:

C" — krancowy koszt produkcji,

e, — elastycznos¢ popytu w kraju i wzgledem ceny wyrazonej w walucie
importera.

Zgodnie z rownaniem (1.23) ceny w walucie eksportera sg wprost propor-
cjonalne do (i) krancowego kosztu produkcji, ktory w wybranym okresie t jest
staly i niezalezny od kierunku eksportu i, oraz (ii) narzutu, ktorego wielko$¢
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zalezy z kolei od cenowych elastyczno$ci popytu. W warunkach konkurencji
doskonatej cenowe elastyczno$ci popytu sa zbiezne do nieskonczonosci i nieza-
lezne od kierunku eksportu, a optymalnym poziomem produkcji eksportera jest
ten, przy ktérym nastgpuje zroéwnanie kosztu krancowego z cenami §wiatowymi
(np. MacDonald, 2007, s.79). W przypadku uchylenia zatozenia o konkurencji
doskonatej potencjalna obecno$¢ lub nicobecnos¢ strategii cenowej PTM wynika
z analitycznej postaci funkcji popytu na rynku i. I tak, w przypadku statych
elastyczno$ci popytu przelozenie wahan nominalnego kursu na zmiany cen
importera jest wprost proporcjonalne 0P, /6B, =—1 (gdzie P to cena importu
w walucie importera), a stad wynika, ze fluktuacje kursu nominalnego sa
neutralne dla cen w walucie eksportera 0P, /0B, =0 i mechanizm réznicowania
cen na poszczegdlnych rynkach i nie wystepuje. Gdy zaleznos¢ popytu od ceny
ma charakter liniowy, elastyczno$¢ cen importu wzgledem kursu nominalnego
przyjmuje wartosci z przedzialu (—%,0), a to oznacza, ze deprecjacja waluty
eksportera umozliwi mu ustalenie wyzszej ceny (w walucie eksportera) na rynku
mi¢dzynarodowym niz na rynku krajowym (Marczewski, 2002, s. 52-53).
W ogblnym przypadku strategie PTM okazuja si¢ efektywne, gdy ksztatt krzy-
wych popytu rézni si¢ od funkceji o statych elastyczno$ciach e, i strategie ceno-
we PTM-LCP mogg by¢ realizowane dzigki zmianom marzy €, (€, —-1)" (Mac-
Donald, 2007, s.79).

Whioski o mozliwosci stosowania przez przedsigbiorstwa strategii PTM nie
ulegaja zasadniczym zmianom, gdy rozliczenia w handlu zagranicznym sa doko-
nywane w walutach importeréw. Feenstra i Kendall (1997) prezentuja model,
w ktorym eksporter unikajacy ryzyka (risk averse) zabezpiecza si¢ przed ryzy-
kiem walutowym za pomoca kontraktow na rynku terminowym. Model definiu-
jacy ceny eksportera jest analogiczny do réwnania (1.23):

Pi,l = Et—l(Btf—l,t)Ct*ei,t (ei,t _1)71 (1'24)

gdzie E jest operatorem oczekiwan, za§ B oznacza kurs terminowy. Podobnie
jak w modelu zakltadajacym rozliczenia w walucie eksportera, rownanie (1.24)
implikuje mozliwos$¢ wystapienia strategii PTM.

Konsekwencje stosowania strategii PTM w warunkach niedoskonalej kon-
kurencji sg wielorakie i wymagaja prowadzenia analiz empirycznych na wielu
ptaszczyznach (por. m.in. oméwienia w: Goldberg i Knetter, 1997; Marczewski,
2002, s. 53-76; MacDonald, 2007, s. 80-85) . Z perspektywy modelowania kur-
sow walutowych szczegolnie istotny jest jednak wniosek, iz w warunkach PTM
wahania cen w gospodarkach matych i otwartych, specjalizujgcych sie w produ-
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kcji wybranych towarow wymiennych nie musza wynika¢ wytacznie z fluktuacji
kursow nominalnych i cen §wiatowych, gdyz gospodarki te moga by¢ jednoczes-
nie dawcami i biorcami cen (price takers/price setters).

2. Standardowe metody weryfikacji hipotezy PPP — przeglad badan

Literatura poswigcona empirycznym modelom prawa jednej ceny i parytetu
sily nabywczej walut jest niezwykle bogata 1 szczegdétowe jej omoéwienie wykra-
cza poza ramy tej monografii. Dlatego tez wlasciwym, cho¢ wymagajacym sto-
sownych uzupetnien, punktem odniesienia pozostaja wnioski formulowane
W najwazniejszych 1 najczesciej cytowanych opracowaniach przegladowych,
takich jak Froot i Rogoff (1995), Rogoff (1996), Sarno i Taylor (2002a, 2002b),
Taylor i Taylor (2004) (nieco rzadziej: Breuer 1994; zob. takze aktualne mono-
grafie MacDonald, 2007; Taylor, 2010 i James i in., 2012 oraz syntezy starszych
opracowan w Wejner, 2008 i Wdowinski, 2010). Cecha wspdlna wymienionych
prac jest to, ze zawarte w nich omowienia metod i wynikow weryfikacji prawa
jednej ceny i parytetu walut majg charakter chronologiczny, co w naturalny spo-
sob prowadzi do identyfikacji kolejnych etapéw i charakterystycznych dla nich
podej$¢ w empirycznych badaniach LOP i PPP. I tak, w najwczes$niejszych pra-
cach Froot i Rogoff (1995) oraz Rogoff (1996) wyrdzniaja trzy etapy badan:

(1) testowanie restrykcji naktadanych na parametry modelu statycznego:

bt =op +o, pt*+/u+8t (1-25)

(i) testowanie stacjonarnosci realnego kursu walutowego:

q, ~1(0) (1.26)

(ii1) analizg kointegracyjng zaleznosci pomiedzy kursem nominalnym oraz
cenami krajowymi i zagranicznymi:

(ﬂlbt + 132 p, + 183 p: + /u) ~ (O) (1-27)

Pozniejsza klasyfikacja zaproponowana przez Sarno i Taylora (2002a)
i (2002b) obejmuje juz szes¢ etapow (takze: Wejner, 2008). Jej blizsza analiza
wskazuje jednak, iz jedynym rozszerzeniem w stosunku do propozycji Foota
i Rogoffa (1995) jest uwzglednienie, zapoczatkowanych publikacja Obstfelda
i Taylora (1997), badan nieliniowego charakteru zwigzkow opisywanych przez
modele LOP i PPP, a wyrdznienie pozostatych dwoch etapow ma na celu
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nadanie odpowiedniej wagi analizom wykorzystujacym dlugie szeregi czasowe
i proby przekrojowo-czasowe o duzej liczbie przekrojow. Przeglad najnowszych
badan empirycznych modelu PPP potwierdza, ze analiza nieliniowosci dostoso-
wan kursow realnych do poziomu PPP wynikajacych z obecnosci kosztow
transakcyjnych jest obecnie nurtem dominujgcym. Mozliwe jest jednak posta-
wienie tezy, iz kolejny wazny etap analiz parytetu sity nabywczej walut moga
wyznacza¢ badania nawigzujace do modeli zaktadajacych zréznicowanie dostg-
pu podmiotow gospodarczych do informacji. Frydman i Goldberg (2007)
prezentujg model, w ktorym zalozenie racjonalnych oczekiwan jest uchylane na
rzecz ogolniejszej hipotezy gospodarki niedoskonatej wiedzy, a Juselius (2010a,
2010b) wykazuje, ze w warunkach IKE kursy realne mogg nie tylko wykazywac
cechy procesOw przyrostostacjonarnych, ale rowniez cechy procesow 1(2).

2.1. BezpoSrednie testy parytetu sily nabywczej walut

Najwczesniejsze badania parytetu sity nabywczej walut prezentuja Frenkel
(1978, 1981) i Krugman (1978). Punktem wyjscia analiz jest model (1.25)
z restrykcja symetrii, tj. rownoS$ci parametrow przy indeksach cen, ¢, =—¢@, =@
(symmetry restriction)):

b, =u+o(p, —p)+e (1.28)

a kryterium rozstrzygajacym o poprawno$ci absolutnej lub relatywnej wersji
modelu PPP — bliska jedno$ci ocena parametru kierunkowego ¢. Wnioski
mozliwe do sformutowania na podstawie badan Frenkela i Krugmana mozna
uogdlni¢ nastepujaco: po pierwsze, rozwazenie kursow walut gospodarek znacz-
nie roznigcych si¢ dynamika cen pozwala na konstrukcje modeli, w ktérych
ocena parametru ¢ jest bliska jednosci (Frenkel, 1978), jednak juz rozwazenie
par walut krajow o zblizonej inflacji prowadzi do odrzucenia modelu PPP
— oceny parametru kierunkowego wahaja sie pomiedzy warto$ciami ujemnymi
i warto$ciami przekraczajacymi 2 (por. Frenkel, 1981). Po drugie, réznice mig-
dzy wynikami uzyskiwanymi w modelach kursow walut gospodarek o r6znych
i zblizonych inflacjach moga by¢ konsekwencja zignorowania w modelu (1.28)
endogenicznosci cen i ich sztywno$ci w krotkich okresach. Zastosowanie metod
estymacji parametru ¢ dopuszczajacych endogenicznos¢ cen nie prowadzi jed-
nak do rewizji wniosku o niespetnieniu parytetu walut w poczatkowym okresie
obowigzywania rezimu kursow ptynnych (Krugman, 1978; Frenkel, 1981).
Wnhioski plyngce z weryfikacji prawa jednej ceny sg identyczne z naszkico-
wanymi wyzej. Isard (1977), Kravis i Lipsey (1978) oraz Richardson (1978)
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identyfikuja znaczne i trwale odchylenia kurséw nominalnych od relacji cen
definiowanych na réznych poziomach dezagregacji i dla réznych gospodarek
uprzemystowionych. W pierwszym przyblizeniu na podstawie wynikéw mozna
wnioskowaé, ze niemoznos¢ konstrukeji modelu PPP jest konsekwencja niespet-
nienia zatozen LOP, jednak w krytyce wczesnych badan parytetu sity nabywczej
walut i prawa jednej ceny wskazuje si¢ przede wszystkim na dwa inne, $cisle po-
wigzane ze soba problemy (np. Froot i Rogoff, 1995; Sarno i Taylor, 2002b). Po
pierwsze, rozwazenie specyfikacji (1.28) jest rownowazne z przyjeciem implici-
te zatozenia, zgodnie z ktorym reszty & maja charakter czysto losowy i bezpo-
srednio koresponduja z zaktoceniami rozwazanymi w modelu (1.3). Takie pode;j-
$cie oznacza zignorowanie potencjalnego wptywu na kurs walutowy czynnikow
o charakterze krotko- i sredniookresowym. Zrozumiate stajg si¢ wowczas wyniki
sugerujace poprawno$¢ modelu PPP w wersji relatywnej dla kursow walut, kto-
rych gospodarki charakteryzuja si¢ wysoka inflacja — wieksza dynamika systemu
dominuje w krotkich probach nad wahaniami kursow wynikajacymi z fluktuacji
zmiennych krotko- i $redniookresowych. Po drugie, w cytowanych pracach
ignorowany jest problem niestacjonarnosci procesoOw stochastycznych generuja-
cych kursy nominalne i ceny oraz kwestia skointegrowania tych zmiennych.
Przyczyna jest oczywista — badania Frenkela (1978, 1981) i Krugmana (1978)
byly prowadzone w okresie, w ktorym koncepcja testowania stopnia zintegrowa-
nia zmiennych jeszcze nie byta ostatecznie uksztattowana (Dickey i Fuller, 1979
i 1981), za$ idee analizy kointegracyjnej zaczynaly si¢ dopiero ksztattowac
(Granger, 1981), by nabra¢ pierwszorzednego znaczenia dopiero po uplywie
dekady (Engle i Granger, 1987, Johansen, 1988, 1995a).

2.2. Testy stacjonarnosci kursow realnych — metody i uwarunkowania

Weczesne badania stacjonarnosci realnych kurséw walutowych sa powszech-
nie wigzane z zastosowaniem trzech metod: (i) testu Dickeya-Fullera (DF) i jego
uogoblnien (ADF), (ii) testu ilorazu wariancji (variance ratio test, VRT) oraz (iii)
analizy integracji utamkowej (por. Froot i Rogoff, 1995; Sarno i Taylor, 2002a,
s. 59-60, 2002b; MacDonald, 2007, s. 57-58 oraz syntezy w: Wejner, 2008;
Wdowinski, 2010). Zastosowanie testu ADF ma charakter standardowy. Punk-
tem wyj$cia analizy jest model:

AQ, = g+t + (o =)0y + X7 AG +e, (1.29)

gdzie: £~n.i.d.(0,0°), a testowana jest hipoteza, zgodnie z ktora kurs realny
jest generowany przez proces I(1), p, =1. Wykorzystanie testu ilorazu wariancji
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polega z kolei na przyjeciu zatozenia, zgodnie z ktorym w przypadku przyrosto-
stacjonarnosci kursu realnego wariancja jego D -okresowego przyrostu powinna
by¢ D razy wigksza od wariancji przyrostu jednookresowego. Dla ¢, ~ I (1)
bedzie wowczas zachodzic:

v(D)=D"var(g, - ¢, )/ var@ - ¢g.,) =1 (1.30)

Stacjonarno$¢ kursu realnego implikuje v(D)<1. Wreszcie analiza integracji
utamkowej jest prowadzona w ramach standardowego modelu ARFIMA (np.
Diebold i in., 1991):

AL)A-L) g = B(L)e, (1.31)

gdzie:

A(L), B(L) — wielomianowe operatory opoznien,

d - stopien zintegrowania procesu stochastycznego,

&~nid.(0,67).

Kurs realny jest generowany przez proces stacjonarny jesli d =0, podczas gdy
d=1, A(L)=1i B(L) =1 wskazuja na przyrostostacjonarnos¢ ( . Zaleta po-
dejscia opartego na modelu (1.31) jest mozliwo$¢ rozwazenia procesOw generu-
jacych kurs walutowy, ktérych stopien zintegrowania zawiera si¢ w przedziale
od 0 do 1, co jest to o tyle istotne, ze utamkowe procesy ARIMA generuja
zmienne stacjonarne, ktorych odchylenia od $ciezek rownowagi moga charakter-
ryzowac¢ sie¢ duza trwaloscia.

Powyzsze trzy podejscia sa nadal postrzegane jako rozwigzania standardo-
we. Przeglad prac zaliczanych przez Froota i Rogoffa (1995) i Sarno i Taylora
(2002a, 2002b) do najwczesniejszych, tj. pochodzacych jeszcze z lat osiemdzie-
sigtych ubieglego wieku, analiz realnych kurséw walutowych wskazuje jednak
na znacznie wigksze zrdéznicowanie rozwigzan przyjmowanych w badaniach
stacjonarnosci realnych kursow walutowych.

Adler i Lehmann (1983) formutujg wnioski o przyrostostacjonarnosci kur-
sow realnych na podstawie autoregresyjnego modelu dla stép wzrostu kursu
realnego. Zastosowana procedura testowa polega na weryfikacji istotnos$ci wpty-
wu na Aq jego op6znien, a brak podstaw do odrzucenia tak postawionej hipote-
zy na podstawie testu F jest interpretowany jako wynik potwierdzajacy nie-
stacjonarnos¢ . Z kolei Edison (1987) w analizie nominalnego kursu funta
brytyjskiego do dolara USA w prébie rocznej 1890-1978 konstruuje model
ECM (1.14) i na podstawie znaku i precyzji oceny parametru korekty bledem
wnioskuje o jego stacjonarnosci. Takie podejScie jest rtOwnowazne ograniczeniu
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analizy empirycznej wylacznie do drugiego etapu kointegracyjnej procedury
Engle’a-Grangera. Zastrzezenia, ktore mozna sformulowa¢ wobec rozwigzania
przyjetego przez Edison (1987) znajduja potwierdzenie w wynikach empirycz-
nych: mata precyzja oceny parametru korekty btedem przy realnym kursie
walutowym daje stabe podstawy do sformutowania tezy o stacjonarnosci.
Whnioski ulegaja jednak zmianie po rozszerzeniu specyfikacji modelu kursu
nominalnego o takie zmienne jak podaz pienigdza, produkcja realna i nominalne
stopy procentowe. Na podstawie wynikdw estymacji parametroOw rozszerzonego
modelu ECM Edison (1987) formuluje ostatecznie wniosek, iz implikowane
przez parytet sity nabywczej walut restrykcja symetrii i restrykcja proporcjonal-
nosci znajduja potwierdzenie empiryczne tylko wtedy, gdy uchylona zostanie
zatozenie, iz ceny krajowe i zagraniczne sg jedynymi determinantami kursu no-
minalnego (exclusivness restriction). Latwo zauwazy¢, ze taki wynik jest spojny
z tezg o zwiazkach realnego kursu walutowego ze zmiennymi dtugo- i $rednio-
okresowymi | i m (por. rownanie (1.8)).

Hakkio (1984) wskazuje, ze podstawowe problemy napotykane przy weryfi-
kacji hipotezy PPP za pomocg modelu (1.28) wynikaja z matej precyzji estyma-
cji, ktora jest z kolei konsekwencja ograniczenia badan do kursow bilate-
ralnych. Poniewaz w analizach tych ostatnich ignorowane sa powigzania miedzy
rynkami kapitatowymi i mozliwo$¢ wystapienia szokow oddziatujacych jedno-
czesnie na wszystkie kursy wobec waluty petniacej role numeéraire (najczesciej
dolara USA), zawezenie analiz do kursow bilateralnych jest rOwnowazne ze
zignorowaniem wzajemnego skorelowania odchylen kurséw nominalnych od
$ciezek wyznaczanych przez relatywne ceny. Istotnym problemem jest jedno-
czesnie niedostateczna zmienno$¢ danych wykorzystywanych w analizach
kursow bilateralnych. Frankel i Rose (1996) podejmuja dyskusje poswiecona
temu ostatniemu problemowi. Punktem wyj$cia jest zalozenie o skorelowaniu
skladnika losowego & z relatywnymi cenami p—p  w réownaniu (1.28), co
odpowiada sytuacji, w ktorej odchylenia kursu nominalnego b od $ciezki PPP
charakteryzuja sie duza trwatoscia. Jesli cov(s, p—p’) # 0, to MNK-estymatory
parametrow @, i @, sa obcigzone i niezgodne (errors-in-variables bias).
Zmniejszenie obcigzen jest mozliwe dzigki zwigkszeniu informacji zawartej
W probie, co w przypadku weryfikacji hipotezy PPP moze nastgpi¢ tylko przez
uwzglednienie zmiennosci przekrojowej (cross-sectional variablity).

Ostatecznie, podej$cie zaproponowane przez Hakkio (1984) polega na
zastgpieniu modelu (1.28) modelem panelowym:

b, =u+o(p,—p)+e, (1.32)
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gdzie subskrypt i wyr6znia kurs waluty i -tego kraju oraz ceny w kraju i ; anali-
zowane sg kursy funta brytyjskiego, franka francuskiego, dolara kanadyjskiego
i jena wzgledem dolara USA, a badanie obejmuje proby kwartalne 1973:3
—1982:4 oraz 1921:1-1925:3. Kluczowym elementem analizy sg zalozenia okre-
$lajace wiasnosci sktadnikow losowych ¢,. Dwa pierwsze maja charakter stan-
dardowy, tj. uwzgledniaja niejednorodnos$¢ proby, var(s,,)=o;, oraz wzajem-
ne skorelowanie zaklocefi, cov(s,,,&;,) =0 . Trzecie zalozenie implikuje trwa-
tos¢ odchylen kursow nominalnych, ¢, = pi&,, , +,, 7, ~nid.(0,0.,). Jego
pozytywna weryfikacja w ramach testu tzw. wspdlnego czynnika (common
factor, np. Majsterek, 1998b; Majsterek i Welfe, 2000a) prowadzi do wniosku,
zgodnie z ktérym autokorelacja ¢ nie wynika z niepelnej specyfikacji determi-
nant kursu, lecz jest skutkiem zignorowania zalezno$ci dynamicznych mig¢dzy
kursem nominalnym oraz cenami krajowymi i zagranicznymi. To z kolei uzasa-
dnia przeprowadzenie analizy w ramach modelu:

bi,t = Iolpibi,t—l + o, (pi,t - p:) - (Apﬁ ( pi,l—l - p:—l) + 4 (1_ plpl) + ym (133)

Hakkio (1984) zaktada skorelowanie sktadnikéw losowych, co odpowiada
przypadkowi, gdy egzogeniczne szoki walutowe oddziatujg jednoczes$nie na
kursy wszystkich rozwazanych walut (cov(y,,,77;,) =0 tylkodla i = j, t#s);
do estymacji parametrow modelu (1.33) wykorzystywane sa metody systemowe,
tj. potr6jna MNK z alternatywnymi zbiorami instrumentow.

Cho¢ wyniki prezentowane przez Hakkio (1984) nalezy interpretowac
Z ostroznoscia, ze wzgledu na zignorowanie problemu niestacjonarnosci kursow
nominalnych i relatywnych cen, to wnioski mozliwe do wyprowadzenia na ich
podstawie nie budza powazniejszych zastrzezen. Po pierwsze, wykorzystanie
metod estymacji panelowej prowadzi do wynikow jakosciowo innych niz
uzyskiwane we wczesniejszych badaniach modelu PPP. W szczeg6lnosci, wyni-
ki testow nie daja podstaw do odrzucenia restrykcji zaktadajacej réwnosé¢
parametréw kierunkowych przy relatywnych cenach dla kursow wszystkich
rozwazanych walut; natozenie restrykcji symetrii prowadzi do oszacowan
parametru @ na tyle bliskich jedno$ci, ze empiryczne potwierdzenie znajduje
rowniez restrykcja proporcjonalnosci. Zgodnie z interpretacja Hakkio (1984)
uzyskanie wynikow wspierajacych hipotez¢ PPP jest mozliwe tylko dzigki
wzbogaceniu zmienno$ci danych wykorzystywanych do estymacji o ignorowang
we weczesniejszych badaniach zmienno$¢ przekrojows. Istotnym problemem
pozostaje brak satysfakcjonujgcych kryteriow pozwalajacych ostatecznie
rozstrzyga¢ o stopniu zintegrowania kursow realnych. Estymacja parametrow
modelu (1.33) prowadzi do duzych, przekraczajacych 0,85, ocen wspolczynni-
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kow autoregresji. Jednoczes$nie z testow wynika, ze oszacowania p; sa empiry-
cznie nieodroznialne od jednosci, co z kolei nie pozwala na odrzucenie hipotezy,
zgodnie z ktdra rozwazane kursy realne sa generowane przez Sciezki losowe (co
ma miejsce w przypadku ¢, =1 i p;; =1). Jako podstawowa przyczyn¢ niemoz-
nosci wyprowadzenia niebudzacego watpliwosci wniosku o poprawnosci mode-
lu PPP Hakkio (1984) wskazuje matg moc testow zintegrowania zmiennych.

Zastrzezenia dotyczace mocy testow zintegrowania zmiennych podnoszone
sg rowniez przez Frankela (1986), ktory analizuje model autoregresyjny kursu
funta brytyjskiego do dolara USA:

g, — qt =P (qt—l - qt—l) +é& (1-34)

gdzie:
0 — aproksymanta kursu walutowego w warunkach rownowagi,

& = PrE T

7, ~nid.(0,07).

Badania obejmuja rézne podproby: (i) okres obowigzywania systemu
Bretton Woods 1945-1972, (ii) system kurséw ptynnych 1973-1984, (iii) okres
powojenny 1945-1984 oraz (iv) probe wydtuzong 1869-1984. Wyniki estymacji
parametru dostosowan p;, w dwoch pierwszych przypadkach wskazuja, iz tempo
powrotu kursu realnego na S$ciezke réwnowagi jest bardzo umiarkowane
i wynosi 26-29% w skali rocznej, za$ testy integracji Dickeya-Fullera nie daja
podstaw do odrzucenia hipotez o przyrostostacjonarno$ci . Analogiczne
wnioski sa wyprowadzane w wariancie trzecim, jednak z ta rdznica, ze oceny p,
zalezg od sposobu, w jaki wyznaczana jest Sciezka @ : w wariancie, gdy J jest
srednig arytmetyczng, ocena parametru korekty bledem (error correction term,
ECT) a, = p, —1 wynosi zaledwie —0,17, podczas gdy w wariancie z trendem
tempo rownowazenia kursu realnego ksztaltuje si¢ na poziomie 25% rocznie.
Empiryczne podstawy do odrzucenia hipotezy o przyrostostacjonarno$ci kursu
realnego pojawiaja si¢ jedynie w ostatnim wariancie, w ktérym liczebno$¢ szere-
gow czasowych przekracza sto lat. Tempo z jakim kurs realny powraca na $ciez-
ki rownowagi jest wprawdzie jeszcze mniejsze, ECT = —0,14, jednak test DF
daje podstawy do odrzucenia hipotezy @, ~1(1) przy pigcioprocentowym
poziomie istotno$ci, a przedzial ufnosci dla parametru p, obejmuje wartosci
mnigjsze od jednosci (0,77; 0,95).

Podstawowy wniosek plynacy z badan Frankela (1986), iz pozytywna wery-
fikacja modelu PPP jest mozliwa jedynie w przypadku objecia badaniami odpo-
wiednio dlugiego okresu, jest weryfikowany przez Froota i Rogoffa (1995) oraz
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Sarno i1 Taylora (2002a), (2002b). W pierwszym opracowaniu rozwazono
przypadek, gdy potokres wygasania kursu realnego (half-life, HL=1In0,5/1np,)
wynosi 3 lata, co odpowiada wartosci parametru p, =0,981 dla danych miesig-
cznych (lub p, =0,794 dla danych rocznych) °. Na podstawie prostych kalkula-
cji Froot i Rogoff (1995) wykazuja, ze odrzucenie hipotezy zaktadajacej przyro-
stostacjonarno$¢ kursu realnego w ramach standardowego testu DF przy
piecioprocentowym poziomie istotnosci wymaga wykorzystania szeregéw rocz-
nych, ktorych dtugo$¢ wynosi co najmniej 72 lata lub szeregéw miesiecznych
obejmujacych ponad 860 obserwacji. Sarno i Taylor (2002b) przyjmuja z kolei
za punkt wyjscia oszacowanie parametru autoregresji, uzyskane w analizie kursu
funta brytyjskiego do dolara USA, otrzymane przez Lothiana i Taylora (1996)
na podstawie blisko 200 obserwacji z lat 1792-1990 p, =0,887. W ekspery-
mentach Monte Carlo badana jest moc testu DF dla p, =0,887 oraz dla warto$ci
kraficowych przedziatu ufnosci pf =0,825 i p =0,950, ktére s3 zgodne
Z wartosciami konsensowymi dla 3-5-letnich potokresow wygasania (Rogoff,
1996). Wyniki symulacji jednoznaczne potwierdzaja nieakceptowalnie mata
moc testow DF: w przypadku p, =0,887 odrzucenie hipotezy zerowej g, ~ 1(2)
wymaga wykorzystania szeregdw czasowych o liczebnosci zblizonej do 200 lat;
dla p" =0,825 moc testu DF okazuje si¢ satysfakcjonujaca dopiero w prébach
rocznych o liczebnosci zblizajacej sie do 150 obserwacji; w przypadku trwatych
odchylen kursu realnego od $ciezki PPP, tj. dla o =0,950, moc testu DF nie
przekracza wartosci 0,5 nawet w przypadku wykorzystania préb obejmujgcych
250 lat.

W s$wietle powyzszych wnioskow wyniki uzyskiwane na podstawie testow
ADF (1.29), testow ilorazu wariancji (1.30) oraz w ramach modeli integracji
utamkowej (1.31) dla kursow walut krajow uprzemyslowionych w rezimie
kursow ptynnych nie zaskakuja. Wykorzystujac test ADF Messe i Rogoff (1988)
analizuja definiowane dla ogoélnych indeksow cen kursy realne marki
niemieckiej, funta brytyjskiego i jena wobec dolara USA na podstawie danych
miesigcznych 1974:02—-1986:03 i w zadnym przypadku nie udaje si¢ im odrzuci¢
hipotezy zaktadajacej przyrostostacjonarnos¢. Taylor (1990) rozszerza powyzsza
list¢ o kursy franka francuskiego i dolara kanadyjskiego i obejmuje badaniem
kursy urealniane indeksami cen producentéw w okresie 1973:01-1985:12. Wy-
niki testow ADF sg jednoznaczne: tylko w przypadku kursu jena graniczny
poziom istotnosci (0,21) zbliza si¢ do wielkosci standardowych. Enders (1988)

¥ Potokres wygasania definiuje liczbg okreséw, po uptywie ktorych procesy rownowazace
system wyeliminuja 50% nierdbwnowagi obserwowanej w okresie poczatkowym (zerowym).
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analizuje kursy dolara kanadyjskiego, marki niemieckiej i jena do dolara USA
wyznaczane dla cen hurtowych (wholesale price index, WPI) w okresie obowia-
zywania statych kursow walutowych (1960:01-1971:04) 1 w systemie kurséw
ptynnych (1973:01-1986:11). Wnioski sa nastepujace:

— przy standardowych poziomach istotnosci nie jest mozliwe odrzucenie hipotez
0 obecnosci pierwiastkow jednostkowych w procesach generujacych rozwazane
kursy realne niezalezne od obowigzujacego systemu walutowego;

— jedynie w przypadku kursu jena przyjecie liberalnego poziomu istotnosci
pozwala na odrzucenie hipotezy o zintegrowaniu realnego kursu w stopniu
pierwszym.

Abauf i Jorion (1990) nie znajduja podstaw do odrzucenia przyrostostacjonar-
nosci urealnionych indeksami CPI (consumer price index) kursow 10 walut
europejskich wzgledem dolara USA w okresie 1973:01-1987:12.

Wyniki badan stacjonarnosci realnych kursow walutowych, w ktérych
zastosowano testy ADF i ktore mozna okresli¢ jako niejednoznaczne, przedsta-
wiono w pracach Mark (1990) i Chowdhury i Sdogati (1993). W pierwszej
Z nich analizowane sg wzajemne kursy walut europejskich w latach 1973-1988.
Wyniki testow ADF wskazuja, ze odrzucenie hipotez o przyrostostacjonarnosci
kursow realnych jest mozliwe w przypadku liberalnych poziomoéw istotnosci.
Chowdhury i Sdogati (1993) prowadza analize dla okresu po6zniejszego (1979
—1990), w ktorym obowigzywat juz Europejski System Walutowy. Wyniki tes-
tow daja podstawe do odrzucenia hipotezy o przyrostostacjonarnosci franka
francuskiego i lira wzgledem marki niemieckiej. Huizinga (1987) prezentuje jed-
no z najwczesniejszych zastosowan testu ilorazu wariancji dla kursow realnych
walut 10 krajow uprzemystowionych dla przyrostéw D nie wiekszych niz 2 lata
i wskazuje na istnienie przestanek przemawiajacych za akceptacja v(D) <1.

3. Parytet sily nabywczej walut w dlugim okresie

Dyskusja o mocy testow pierwiastkow jednostkowych i wnioski ptynace
z wezesnych badan zintegrowania kursow walutowych w rezimie kursow ptyn-
nych prowadza do tezy, zgodnie z ktorg warunkiem koniecznym pozytywnej
weryfikacji hipotezy PPP jest wykorzystanie odpowiednio diugich szeregow
czasowych (Shiller i Perron, 1985) lub — zgodnie z rekomendacjami Hakkio
(1984) — wykorzystanie prob przekrojowo-czasowych.

Cytowane juz prace Frankela (1986 — proba 1869-1984), Edison (1987
— proba 1890-1978) i Edison i Klovland (1987 — préba 1874-1971, kurs korony
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norweskiej do funta brytyjskiego) sa przykladami najwczesniejszych badan
stacjonarnosci realnych kurséw walutowych, w ktorych wykorzystano proby
0 duzej liczebnosci i w ktorych pojawity si¢ dostatecznie mocne podstawy do
odrzucenia hipotez o obecnosci pierwiastkow jednostkowych w procesach gene-
rujacych kursy realne. Wyniki pdzniejszych badan zawarte m.in. w pracach
Abaufa i Joriona (1990), Diebolda i in. (1991) oraz Glena (1992) potwierdzaja
mozliwo$¢ odrzucenia przyrostostacjonarnosci kursow realnych w przypadku
wykorzystania odpowiednio dtugich prob (takze: Grilli i Kaminsky, 1991;
Cheung i Lai, 1993; Crownover i in., 1996; Calderén i Duncan, 2003).

Lothian i Taylor (1996) przedstawiajg argumenty skierowane przeciw kryty-
ce wigzacej czestsza akceptacje stacjonarnosci kursow realnych z rozszerzeniem
badan na rezim kurséw statych. Wykorzystujac testy ADF, testy Phillipsa i Per-
rona (1988) oraz proste modele autoregresyjne i testy Chowa stalo$ci parame-
trow, analizujg wlasnosci kursow funta brytyjskiego wobec dolara USA (proba
1790-1990) i franka francuskiego (proba 1803-1990) urealnionych indeksami
WPIL. W opinii autorow, wnioski ptyngce z badan potwierdzaja poprawnos¢
modelu PPP w dtugim okresie. W przypadku kursu funt/dolar ocena parametru
korekty bledem wskazuje, iz procesy rownowazace rynek walutowy prowadza
do redukcji odchylen kursu realnego od poziomu PPP w tempie 11,3% w skali
roku (HL rzgdu 5,8 roku), podczas gdy — ze wzgledu na blisko$¢ geograficzng
i silniejsze powigzania gospodarcze — rOwnowaga na rynku funt/frank francuski
jest przywracana dwukrotnie szybciej, tj. w tempie ok. 22,4% rocznie (HL rzedu
2,7 roku). Wniosek o stacjonarnosci obu kursow realnych nie ulega zmianie
w probie skroconej do roku 1945, jednak konkluzje okazuja sg juz inne, gdy
analizowany jest okres powojenny 1946-1990 i okres po zatamaniu systemu
Bretton Woods 1974-1990: testy ADF i Phillipsa-Perrona nie daja podstaw do
odrzucenia hipotez zaktadajacych obecnos¢ pierwiastkow jednostkowych. Choé
powyzsze wyniki zdaja si¢ jednoznacznie potwierdza¢ formutowane zastrzeze-
nia, Lothian i Taylor (1996) wskazuja na dwie przestanki przemawiajgce za
wykorzystaniem dtugich prob w analizach parytetu sity nabywczej walut (por.
takze: Sarno i Taylor, 2002a, s. 64—65), 2002b). Po pierwsze, waznych argumen-
tow dostarczajg testy Chowa, ktore nie pozwalajg odrzuci¢ hipotez o rownosci
parametrow modeli autoregresyjnych w probach 1790-1973 lub 1803-1973
i W okresie obowigzywania rezimu kurséw ptynnych. Po drugie, whasno$ci prog-
nostyczne modeli autoregresyjnych skonstruowanych na podstawie prob koncza-
cych si¢ w roku 1973 i wykorzystanych do prognozowania kursow realnych po
roku 1973 sa lepsze od wlasnosci sciezek losowych.

Cuddington i Liang (2000) wskazuja, ze wnioski formutowane przez Loth-
iana 1 Taylora (1996) budza watpliwosci ze wzgledu na wykorzystanie w testach
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ADF i PP modeli ze zbyt mala liczba opdznien. Wydtuzenie horyzontu op6znien
prowadzi do wynikdéw wskazujacych na przyrostostacjonarno$¢ kursu funt/dolar,
za$ rozwiazanie, w ktérym horyzont op6znieh w modelu (1.29) jest krotszy,
wymaga z kolei uwzglednienia trendu deterministycznego, co jest takze wyni-
kiem podwazajacym hipotez¢ PPP w dlugim okresie. Lothian i Talyor (2000)
kontrargumentuja, podkreslajac, ze oddziatywanie czynnikow reprezentowanych
przez zmienne deterministyczne jest z praktycznego punktu widzenia pomijalne
— zmiana kursu realnego wynosi ok. 0,16% rocznie. Problem specyfikacji modeli
wykorzystywanych w testach pierwiastkéw jednostkowych nie jest jednak btahy,
a obecnos¢ nawet bardzo tagodnego trendu deterministycznego nie jest proble-
mem, ktory mozna tatwo zignorowaé. Taylor (2002) prezentuje wyniki analizy
stacjonarnosci kursow realnych walut 17 krajow o wysokim poziomie PKB per
capita oraz trzech gospodarek rozwijajacych si¢ (Argentyna, Brazylia i Meksyk)
wzgledem dolara USA i koszyka walutowego (definiowanego dla 19 z 20
rozwazanych walut) na podstawie proby rocznej obejmujacej okres 1850-1996.
W przeciwienstwie do konkluzji formutowanych przez Lothiana i Taylora
(1996, 2000), wyniki testow ADF uwzgledniajgcych (i) wyraz wolny lub (ii) wy-
raz wolny i trend deterministyczny sg co najwyzej niejednoznaczne: w przypad-
ku tylko 8 kursow bilateralnych istnieja podstawy do odrzucenia hipotezy
0 obecnosci pierwiastkow jednostkowych niezaleznie od specyfikacji czesci
deterministycznej rownania ADF (1.29), podczas gdy analiza kurséw realnych
wzgledem koszyka walutowego prowadzi jedynie do odrzucenia hipotezy
g, ~ 1 (@) dla, odpowiednio, 5 i 7 kurséw realnych. Wnioski sa inne, gdy stopien
zintegrowania kurséw jest badany za pomoca alternatywnego do ADF,
charakteryzujacego si¢ wigkszg mocg testu DF-GLS (por. Elliott i in., 1996).
W zdecydowanej wigkszosci przypadkow zastosowanie testu DF-GLS pozwala
Taylorowi (2002) odrzuci¢ hipotezg o zintegrowaniu kurséw realnych w stopniu
pierwszym, a wyjatkami sa kursy jena i dolara kanadyjskiego (wzglgdem dolara
USA i koszyka walut) oraz pesety hiszpanskiej i franka szwajcarskiego (zaleznie
od listy zmiennych deterministycznych uwzglgdnianych w tescie DF-GLS).
Wyniki badan Taylora (2002) nalezy jednak interpretowac z ostroznoscia, gdyz
stosowanie testow DF-GLS wiaze si¢ z przyjeciem implicite zatozenia o obecno-
$ci trendu deterministycznego w procesach generujacych kursy realne, wiec
ostatecznym wnioskiem ptyngcym z badan jest trendostacjonarnos¢ wigkszosci
rozwazanych kursow realnych.

Wytlumaczenia r6znic pomigdzy wynikami sugerujacymi trendostacjonar-
nos$¢ kurséw realnych w analizach Taylora (2002) i stacjonarno$¢ wokot statego
poziomu w pracach Lothiana i Taylora (1996, 2000) dostarcza poréwnanie
deflatorow wykorzystanych w obu badaniach. Otéz, Lothian i Taylor (1996,
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2000) analizujg kursy urealniane indeksami cen hurtowych WPIL, ktére w przy-
blizeniu aproksymuja ceny w sektorze tradables, podczas gdy Taylor (2000)
opiera swoje badania na kursach deflowanych cen konsumenta lub deflatorami
PKB, ktorych wahania sg w znacznie wickszym stopniu powigzane z fluktuacja-
mi cen w sektorze non-tradables. Z tej perspektywy znaczenia nabiera analiza
potencjalnych zwigzkéw pomigdzy wynikami testow pierwiastkow jednostko-
wych i obecno$ciag mechanizmu Balassy-Samuelsona. Rownanie (1.17) przedsta-
wia dekompozycje wahan kursu realnego definiowanego dla ogolnych indeksow
cen na wynikajace bezposrednio z fluktuacji kursu urealnionego cenami w sek-
torze wymiennym q' i wynikajgce z wahan relatywnych cen w sektorach non
-tradables i tradables q"" " :

g=q +q"" (1.35)
gdzie:
q =b-p' +p",

NT, T

q" " =—0 (P = pT)+or (P - pT).

Zaktadajac, zgodnie z wynikami Lothiana i Taylora (1996, 2000), efektyw-
no$¢ arbitrazu cenowego na miedzynarodowych rynkach towarowych, tj. sta-
cjonarno$¢ q', tatwo wskazaé, ze zrodtem niestacjonarnos$ci kurséw realnych
definiowanych dla ogdlnych indeksow cen ( jest niestacjonarnos¢ sktadnika
aproksymujgcego w rownaniu (1.35) oddzialywanie mechanizmu Balassy-Samu-
elsona. W szczegdlnym przypadku q""" moze by¢ zmienng trendostacjonarng.
Wyniki testow pierwiastkow jednostkowych moga by¢é wowczas spojne z przed-
stawianymi przez Taylora (2002).

Testowanie stacjonarnos$ci kurséw realnych definiowanych dla ogdlnych
indekséw cen komplikuje si¢, gdy sktadnik reprezentujacy efekt Balassy-Samu-
elsona jest przyrostostacjonarny. Badajgc powyzszy problem Engel (2000)
przyjmuje za punkt wyjscia wnioski z prac Cochrane’a (1991), Blougha (1992)
oraz Fausta (1996), zgodnie z ktérymi dowolny stacjonarny proces stochastycz-
ny moze by¢ aproksymowany z arbitralnie ustalong doktadnoscia przez proces
niestacjonarny (i vice versa). Konsekwencje sa powazne. W eksperymentach
symulacyjnych analizowany jest przypadek, ktory zdaniem Engela (2000) dos¢
wiernie odpowiada wlasnosciom kurséw realnych: (i) kurs realny definiowany
dla cen w sektorze tradables jest generowany przez proces stacjonarny
a =p0., +¢, |p1| <1, o relatywnie duzej wariancji zaktécen & , a (ii) relacja
cen sektorowych jest przyrostostacjonarna, ¢ =q" +&", przy czym
wariancja &7 jest znacznie mniejsza od wariancji & . Symulacje wykazuja, Ze
w tak zaplanowanym eksperymencie niemozliwe okazuje si¢ rozroznienie
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miedzy procesami stochastycznymi, ktorych wariancje &' sg arbitralnie mate,
tj. q~1(1), oraz procesami, w ktorych var(g")=0, czyli q~1(0) i wniosek
ten pozostaje w mocy nawet w przypadku wykorzystania prob o liczebno$ci blis-
kiej 100 lat. W szczegolnosci Engel (2000) pokazuje, ze rozmiary standardo-
wych testow pierwiastkow jednostkowych ulegaja powaznym zaburzeniom: przy
nominalnym poziomie istotnosci 0,05 rzeczywiste rozmiary testOw moga si¢
zawiera¢ w przedziale 0,90-0,99. Z tej perspektywy wyniki wskazujace na
mozliwo$¢ odrzucenia hipotezy g~ (1) staja si¢ skrajnie watpliwe. Zgodnie
Z interpretacjg Engela (2000) decyduje o tym wykrywana przez testy obecnos¢
sktadnika stacjonarnego ' w rownaniu (1.35) i niemozno$¢ jednoczesnego
wykrycia przez nie pierwiastkow jednostkowych w procesach generujacych
relatywne ceny sektorowe q""".

Ostatnim waznym watkiem, ktory nalezy poruszy¢ w omoéwieniu testow
hipotezy PPP w dhugich probach jest analiza potencjalnych réznic pomiedzy
wlasnosciami badanych kurséw realnych w réznych rezimach gospodarczych.
Lopez i in. (2005) podejmujg go w krytyce wynikéw Taylora (2002) i formutuja
dwa istotne wnioski. Po pierwsze, odchylenia kursu realnego od poziomu pary-
tetowego okazuja si¢ wigksze w rezimach dopuszczajacych wicksza ptynnosé
kursow. Po drugie, wigksze odchylenia od parytetu nie sa powigzane z wigksza
trwato$cig zaburzen, co z kolei oznacza, ze podstawowa roznica pomiedzy
rezimami walutowymi nie sprowadza si¢ do r6znic w dostosowaniach kursow do
poziomu roéwnowagi, lecz wynika przede wszystkim ze skali szokow oddzia-
lujacych na kurs. Intuicyjnie powyzsze wnioski nie budzg powazniejszych
zastrzezen, jednak moga rowniez prowokowac pytanie o stato$¢ w czasie real-
nego kursu rownowagi, wokot ktorego nastgpuja dostosowania kursu rynkowe-
go. W szczegolnosci mozna postawic teze, iz zastapienie rezimu kursu statego
kursem ptynnym wynika z narastajacych nierownowag w sektorze zagranicz-
nym, wobec czego w analizie stricte dtugookresowej nalezy réwniez rozwazy¢
hipotezy dopuszczajgce okresowe przesuniecia kursu rownowagi (quasi/quali-
fied purchasing power parity, QPPP).

Praca Edison (1987) jest jedna z pierwszych, w ktorych dostrzegany jest
problem potencjalnych przesunigé¢ kursu rownowagi. Hegwood i Papell (1998)
przeprowadzajg testy Perrona i Vogelsanga (1992), w ktorych do identyfikacji
zmian strukturalnych wykorzystywane sg procedury testowe proponowane przez
Bai (1997) oraz Bai i Perrona (1998). Analizowane sg (i) kursy franka francus-
kiego i dolara USA wzgledem funta na podstawie danych wykorzystywanych
przez Lothiana i Taylora (1996) oraz (ii) deflowane indeksami WPI kursy dolara
kanadyjskiego, franka francuskiego, lira, jena i funta brytyjskiego wzgledem
dolara USA w latach 1900-1990. W przypadku dwoch pierwszych kursow
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realnych wyniki jednoznacznie potwierdzaja wystapienie zmian strukturalnych,
ktérych uwzglednienie prowadzi do spadku oszacowan poélokresow wygasania
25,8 do 2,3 roku dla kursu funt/dolar USA i z 2,7 do 2,0 dla kursu funt/frank
francuski. Istniejg takze empiryczne podstawy do stwierdzenia trwatych przesu-
ni¢¢ poziomoé6w QPPP kursow realnych dolara kanadyjskiego, lira i jena wzgle-
dem dolara USA. Rowniez i w tych przypadkach uwzglednienie zmian struktu-
ralnych prowadzi do glebokich spadkéw potokresow wygasania HL. Papell
i Prodan (2006) podejmuja z kolei analiz¢ tych kursow realnych, w ktoérych
przypadku Taylor (2002) i Lopez i in. (2005) nie odrzucaja hipotez o wystepo-
waniu pierwiastkow jednostkowych. Za pomoca testow Perrona i Vogelsanga
(1992) i testow Vogelsanga i Perrona (1998) weryfikowane s3, odpowiednio,
hipotezy QPPP oraz hipotezy PPP dopuszczajace jednoczesne wystgpowanie
w kursach realnych trendow deterministycznych i zmian strukturalnych (time
quasi/qualified purchasing power parity, TQPPP). Jedynie w przypadku kursow
dolara kanadyjskiego i guldena nie udaje si¢ odrzuci¢ hipotez zaktadajacych
przyrostostacjonarnosc.

Przeglad badan zintegrowania kurso6w realnych na podstawie dtugich prob
wspiera obecnie mocno juz ugruntowany poglad, iz potwierdzenie stacjonar-
nos$ci kursow realnych w analizach jednowymiarowych jest mozliwe w przypad-
ku wykorzystania odpowiednio liczebnych szeregoéw czasowych, a prace Lothia-
na i Taylora (1996) i Taylora (2002) sa jednymi z najczesciej przywotywanych
w literaturze przykladéow potwierdzajacych te regule. Wskazanie najwaznie;j-
szych watkéw w krytyce modeli konstruowanych na podstawie dtugich szere-
gow czasowych nie jest jednak klopotliwe. Po pierwsze, wyniki wskazujg na
duza trwatos¢ odchylen kursu walutowego do Sciezek identyfikowanych jako
zgodne z parytetem sity nabywczej walut — polokres wygasania wynosi w wig-
kszo$ci przypadkow ok. 3-5 lat, co jest wynikiem, ktéry trudno uzasadni¢
wystepowaniem sztywno$ci nominalnych. Po drugie, uzyteczno$¢ dtugich prob
jest dyskusyjna ze wzgledu na nieporéwnywalno$¢ agregatowych indekséw cen,
ktére na poczatku i koncu analizowanych okreséw mogg by¢ wyznaczane na
podstawie koszykow o zupetnie innych strukturach. Po trzecie, wykorzystanie
dhugich szeregéw czasowych prowadzi do krytyki, ze wnioski o speieniu hipo-
tezy PPP sa wyprowadzane na podstawie informacji pochodzacych z niejedno-
rodnych prob obejmujacych rezim kursu pltynnego oraz historycznie wczesniej-
szy system kursow statych (MacDonald, 2007, s. 59). Po czwarte, wykorzystanie
prob obejmujacych jednoczesnie rezimy kursow statych i ptynnych jest réwno-
znaczne z pomini¢ciem analizy procesow dostosowawczych (Froot i Rogoff,
1995). Poniewaz w rezimie kursow statych proces rownowazenia kursu realnego
wokot poziomu PPP dokonuje si¢ poprzez dostosowania cenowe, za§ w systemie
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kursow plynnych dostosowania obejmuja rowniez kurs nominalny, zalozenie
stato$ci parametrow korekty bledem w obu rezimach jest rownowazne z przyje-
ciem (i) zatozenia o roznych reakcjach cen w obu systemach walutowych
W odpowiedzi na potencjalne nierownowagi lub (ii) zalozenia, iz ceny i kursy
nominalne rownie elastycznie reaguja na te nierownowagi. To ostanie zatozenie
musi budzi¢ watpliwosci w przypadku wystgpowania sztywnosci cenowych.

4. Testy PPP w probach przekrojowo-czasowych

Krytyka wynikoéw weryfikacji hipotezy PPP na podstawie szeregdw czaso-
wych o duzej liczebnosci w naturalny sposéb prowadzi do zastosowania metod
opartych na danych przekrojowo-czasowych. Przestanki przemawiajgce za
wykorzystaniem podej$¢ panelowych w analizach realnego kursu walutowego
wydajg sie — przynajmniej w pierwszym przyblizeniu — w petni przekonywajace.
Po pierwsze, laczna analiza kursow walut wielu krajow wzgledem waluty
odniesienia (numéraire) pozwala na ostabienie lub catkowite oddalenie krytyki
Hakkio (1984), zgodnie z ktérg informacja zawarta w szeregach czasowych
wykorzystywanych w analizie kursow bilateralnych moze by¢ niewystarczajaca
dla empirycznego potwierdzenia modelu PPP. Po drugie, zwigkszenie liczby
rozwazanych walut pozwala na skrdocenie okresu, dla ktorego prowadzone sa
badania i tym samym na analize jednorodnych reziméw walutowych. Po trzecie,
zastosowanie metod panelowych minimalizuje zagrozenie polegajace na uogol-
nieniu wniosku o poprawnosci hipotezy PPP w sytuacji, gdy jest on wyprowa-
dzany jedynie na podstawie dlugookresowych analiz kursow walut krajow
najbardziej rozwinietych (survivorship bias). Ten ostatni problem nie jest btahy.
Froot i Rogoff (1995) wskazuja na fakt, iz dtugookresowe badania kurséw walut
krajow, ktorych gospodarki charakteryzowaty si¢ przyspieszonym wzrostem
(np. Japonia) lub w ktorych nastepowat relatywny regres (np. Argentyna) sa
nieporownanie rzadsze niz badania walut krajéw najbogatszych i podkreslaja, ze
w przypadku walut krajow slabiej rozwini¢tych potwierdzenie hipotezy PPP
moze by¢ problematyczne ze wzgledu na oddziatywanie czynnikéw o charakter-
rze $redniookresowym (np. efektu Balassy-Samuelsona).

Niezaleznie od naszkicowanych wyzej zalet modeli panelowych, krytyczny
przeglad badan pozwala sformulowac¢ szereg zastrzezen i podda¢ pod watpli-
wos¢ mozliwosé pozytywnej weryfikacji hipotezy PPP na podstawie prob prze-
krojowo-czasowych. Po pierwsze, zastosowanie metod panelowych nie prowa-
dzi do zasadniczego obnizenia oszacowan potokresow wygasania. Oceny HL
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nadal oscyluja w konsensowym przedziale Rogoffa 3—5 lat i s3 nadal zbyt duze,
gdy je odnies¢ do predykcji modeli teoretycznych implikujacych znacznie krot-
sze procesy arbitrazowe nawet w przypadku uwzglednienia sztywno$ci nominal-
nych. Wykorzystanie prob przekrojowo-czasowych nie prowadzi zatem do zasa-
dniczej rewizji wnioskow formutowanych na podstawie analiz dtugich szeregoéw
czasowych. Po drugie, wyniki uzyskiwane w modelach przekrojowo-czasowych
okazuja si¢ wrazliwe na dobor walut do paneli | wybor numéraire, CO W istocie
oznacza konieczno$§¢ rozwigzywania w modelach panelowych probleméw
bardzo podobnych do tych, ktére pojawiaja si¢ na skutek zmian strukturalnych
w modelach wykorzystujacych diugie szeregi czasowe. Po trzecie, sceptyczna
ocena przydatnosci modeli przekrojowo-czasowych do badan parytetu sity
nabywczej moze prowadzi¢ do postawienia bardzo ostrej tezy, zgodnie z ktora
w panelowych analizach modelu PPP mamy nie tyle do czynienia z ostateczna
i pozytywng weryfikacjg hipotezy PPP dla rezimu kursow ptynnych obowigzujg-
cego po zalamaniu systemu Bretton Woods, co raczej z poszukiwaniem takich
testow i procedur statystycznych, ktore pozwolityby na potwierdzenie prawdzi-
wosci modelu PPP przynajmniej dla pewnych grup walut.

Cytowana juz praca Hakkio (1984) jest pierwszym opracowaniem, w kto-
rym podjeto probe weryfikacji hipotezy PPP przy wykorzystaniu modeli prze-
krojowo-czasowych. Interesujacy i do pewnego stopnia zaskakujacy moze by¢
fakt, iz wyniki prezentowane przez Hakkio (1984) znajdujg sprzeczne inter-
pretacje. Papell i Theodoridis (1998) oraz Sarno i Taylor (2002a, s. 65-67,
2002b) (a za nimi takze Wejner, 2008), sugeruja, ze nie pozwalaja one odrzuci¢
hipotezy zaktadajacej obecno$¢ pierwiastkow jednostkowych w procesach
generujacych kursy realne, podczas gdy Hakkio (1984) jednoznacznie stwierdza,
iz nie znajduje empirycznych podstaw do dyskwalifikacji hipotezy PPP.
Wyjasnienie powyzszej sprzecznosci nie jest ktopotliwe, gdy zwroci¢ uwage na
fakt, ze Hakkio (1984) rozwaza alternatywne warianty modelu (1.33), ktorych
parametry sa estymowane 3MNK z réznymi zmiennymi instrumentalnymi.
W przypadku wykorzystania w roli instrumentéw trendu deterministycznego
(liniowego i kwadratowego) oraz op6znien kursu nominalnego i relatywnych
cen graniczny poziom istotnosci w tescie LR (0,018) dla restrykcji propor-
cjonalnosci ¢, =1 daje podstawy do odrzucenia hipotezy PPP. Rozszerzenie
listy instrumentow prowadzi jednak do rewizji wnioskow. Uwzglednienie
podazy pienigdza i realnego PKB jest rozwigzaniem, ktore pozwala na posrednie
uwzglednienie oddzialtywanie na kurs nominalny mechanizmow pojawiajgcych
si¢ w alternatywnych do PPP modelach portfelowych (asset market theory of the
exchange rate, Hakkio, 1984, s.271). Graniczny poziom istotnosci w tescie
proporcjonalno$ci wzrasta wowczas do 0,128 i jest to wynik, ktory nie dyskwali-
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fikuje hipotezy PPP. Podsumowujac powyzsza dyskusj¢ nalezy stwierdzi¢, iz nie
prowadzi ona wprawdzie do jednoznacznych konkluzji, ale wspiera rozwijang
W dalszej cze$ci monografii teze, zgodnie z ktorg rozszerzenie modelu parytetu
walut o zmienne oddziatujace na kurs walutowy w krétszych horyzontach czaso-
wych jest rozwigzaniem ulatwiajagcym pozytywng weryfikacje hipotezy PPP.

Cho¢ praca Hakkio (1984) jest uznawana za rozwigzanie pionierskie (Froot
i Rogoff, 1996; Sarno i Taylor, 2002a; MacDonald, 2007, s. 48-50), to jednak
dopiero wyniki uzyskane przez Abaufa i Joriona (1990) sa powszechnie inter-
pretowane w kategoriach sformalizowanych testow integracji realnych kursow
walutowych wykorzystujacych modele panelowe. Punktem wyjscia jest krytyka
podejs¢ polegajacych na wykorzystaniu jednowymiarowych testow ADF.
Podobnie jak Hakkio (1984), Abauf i Jorion (1990) podkreslaja, ze takie rozwia-
zanie jest nieefektywne, gdyz w procedurach opartych na testach jednowymia-
rowych ignorowany jest fakt, iz weryfikowana hipoteza zerowa jest identyczna
dla wszystkich kursow realnych. Wskazuje si¢ réwniez, ze na skutek pominigcia
wspolnej informacji o zalezno$ciach pomiedzy poszczegdlnymi kursami realny-
mi (tj. korelacji miedzy resztami pochodzacymi z modeli jednowymiarowych)
roztaczna estymacja parametrow autoregresji prowadzi do wnioskowania opar-
tego na estymatorach o nadmiernej dyspersji, czego ostatecznym skutkiem moze
by¢ niemozno$¢ odrzucenia hipotezy zaktadajacej obecnos¢ pierwiastkow jedno-
stkowych. Rozwigzanie zapewniajace wicksza moc testow polega na estymacji
parametréw prostego modelu autoregresyjnego:

G =Hi + Pl & (1.36)

za pomoca metody Zellnera estymacji parametrow modeli o rownaniach pozor-
nie niezaleznych (seemingly unrelated regression, SUR). Weryfikacji jest pod-
dawana taczna hipoteza zerowa p; = p, =1, i=1...,1.

Zastosowanie powyzszego podejscia, okreslanego niekiedy mianem testu
GLS (generalized least squares, np. Fleissig i Strauss, 2000), prowadzi do zna-
czacego wzrostu mocy tgcznego testu pierwiastka jednostkowego. Niezaleznie
od tego faktu wyniki empiryczne uzyskane przez Abaufa i Joriona (1990) dla
kurséw walut o$miu najbardziej rozwinigtych krajow europejskich, kursu dolara
kanadyjskiego i jena wzglgdem dolara USA w okresie 1973:01-1987:12 okazuja
si¢ niejednoznaczne: odrzucenie hipotezy zaktadajacej przyrostostacjonarnosé
rozwazanych kursow realnych jest mozliwe dopiero dla poziomu istotno$ci row-
nego 0,10.

Whioski wyprowadzane w odniesieniu do hipotezy PPP na podstawie
modeli przekrojowo-czasowych nabieraja ostrosci, gdy uwzgledni¢ wyniki nieco
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pozniejszych badan opartych na dwodch najczeéciej stosowanych panelowych
testach integracji, zaproponowanych w pracach Levina i Lina (1992, 1993; takze
Levin i in., 2002, dalej: test LLC) oraz Im i in. (1997, 2003; dalej: test IPS)*.

Test Levina i Lina (1992) bezposrednio nawigzuje do testu Dickeya i Ful-
lera (1979) i podejécia Abaufa i Joriona (1990). Rozwazany jest model (dla
uproszczenia pomini¢to trend deterministyczny):

AGy =g+ (o = D0 + & (1.37)

Panelowy test pierwiastka jednostkowego prezentowany w pracy Levina i Lina
(1993) jest z kolei analogonem rozszerzonego testu Dickeya i Fullera (1981).
W celu usunigcia autokorelacji sktadnikow losowych w réwnaniu (1.37) uwzgle-
dnia si¢ dodatkowe opdznienia przyrostow zmiennej endogeniczne;j:

A, = 4+ (py =10 + Z?:l}/i,sAqi,t—s T &y (1.38)

Podobnie jak w przypadku testow DF i ADF hipoteza zerowa dopuszcza
przyrostostacjonarno$¢ wszystkich kursow realnych H;:p, =p, =...= p, =1,
podczas gdy w hipotezie alternatywnej zachodzi H,: p, = p, =...= p,, <1.

Okres najwigkszego zainteresowania wykorzystaniem testu LLC w bada-
niach kurséw realnych przypadal na druga polowg lat dziewigcdziesiatych
ubieglego wieku, a uzyskiwane wyniki sa do$¢ powszechnie interpretowane na
korzys$¢ hipotezy PPP niezaleznie od faktu, iz w przewazajacej wigkszo$ci badan
szacunki polokresow wygasania mieszcza si¢ w trudnym do zinterpretowania
konsensowym przedziale 3-5 lat. Przeglad literatury poswieconej zastosowa-
niom réznych wariantow testu LLC pozwala ponadto na rozréznienie pomiedzy
badaniami obejmujacymi umiarkowang liczbe przekrojéow | (m.in. Wu, 1996;
MacDonald, 1996; Bayoumi i Mac-Donald, 1999) i tym samym koncentruja-
cymi si¢ na relatywnie homogenicznych panelach walut krajow rozwinigtych
oraz badaniami prowadzonymi dla szerokich zbioré6w walut, w ktorych zna-
czenia nabiera nadmierna niekiedy heterogenicznos¢ panelu i zwigzana z nia
niestabilnos¢ wynikow 1 niejednoznacznos¢ wnioskow (Frankel i Rose, 1996;
Oh, 1996).

MacDonald (1996) oraz Bayoumi i MacDonald (1999) testujg obecno$é
pierwiastkow jednostkowych w rocznych kursach walutowych wzgledem dolara
USA urealnianych indeksami cen CPI i WPI w panelach obejmujacych od 17 do

* Omowienia panelowych testow integracji oraz metod panelowej analizy kointegracyjnej
przedstawiaja Kebtowski (2007), Strzata (2009), Danska-Borsiak (2011); por. takze Maddala i Wu
(1999), Caporale i Cerrato (2006).
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23 krajow OECD w latach 1973/1974-1992/1993. Z kolei Wu (1996) analizuje
urealniane CPI i WPI kursy roczne, kwartalne i miesigczne w latach 1974-1993
w panelach ztozonych z 14-16 walut europejskich oraz kursow jena i dolara
kanadyjskiego. We wszystkich przypadkach przestanki przemawiajace za odrzu-
ceniem hipotezy o przyrostostacjonarnosci kurséow realnych sa w petni przeko-
nywajace. Wnioski pozostaja spojne, gdy poréwnamy oceny potokresow
wygasania. Bayoumi i MacDonald (1999) raportuja wartos¢ HL wynoszaca
W przyblizeniu 2 lata, podczas gdy w szacunkach Wu (1996) dla kursu ureal-
nianego cenami konsumenta wspotczynnik HL waha si¢ pomiedzy 2,7 roku dla
danych miesiecznych i 2,3 roku w przypadku wykorzystania danych rocznych
i jest 0 0,4-0,5 wigksza od ocen HL dla kurséw deflowanych indeksami WPIL.
Cechg wspolng powyzszych wynikow jest to, ze zostaty one uzyskane dla kur-
sow walut krajow charakteryzujacych si¢ zblizonymi poziomami dochodéw per
capita.

Whioski przestaja by¢ oczywiste, gdy panele obejmuja wigksza liczbe prze-
krojow.

Oh (1996) prezentuje wyniki bardzo szczegdtowych testow LLC dla paneli
liczagcych do 111 kursow realnych deflowanych ogdélnymi indeksami cen. Proba
obejmuje dane roczne z lat 1950-1990 dla 23 krajow OECD i 28 krajow
rozwijajacych si¢ oraz dane roczne z lat 1960—1989 dla kurséw walut pozosta-
tych 50 krajow rozwijajacych sie. Badanie jest prowadzone w r6znych przekro-
jach: (i) dla prob obejmujacych mozliwie dtugie okresy oraz podpréb obejmuja-
cych roztgcznie rezimy kursow statych (do roku 1972) i ptynnych (od roku
1973), (ii) dla catych paneli walut i w podziatach na kursy walut krajéw OECD
i krajow rozwijajacych sie, (iii) przy wykorzystaniu modelu (1.38) z op6znie-
niami od 1 roku do 4 lat. Wyniki okazuja si¢ mieszane i wyprowadzenie na ich
podstawie klarownych wnioskow wydaje si¢ co najmniej problematyczne. I tak,
testy LLC w panelu zawierajagcym wszystkie waluty wskazuja wprawdzie na
stacjonarno$¢ kursow realnych w rezimie kurséw statych (1960-1972) i w pro-
bie obejmujacej oba rezimy walutowe (1960-1989), jednak dla rezimu kursow
ptynnych (1973-1989) wyniki okazujg si¢ juz niejednoznaczne. Whnioski nie
ulegajg zmianie, gdy z panelu usuni¢te zostajg kursy walut krajow OECD — teza
o stacjonarno$ci kursow walut krajow rozwijajacych si¢ znajduje nadal potwier-
dzenie w catej probie i w okresie obowigzywania kursow statych, ale juz w sys-
temie kursow ptynnych silne wsparcie uzyskuje teza o obecnos$ci pierwiastkow
jednostkowych. Wnioski ulegaja zasadniczej zmianie w przypadku ograniczenia
panelu do kurséw realnych 23 krajow OECD. Cho¢ utrzymany moze by¢ wnio-
sek o stacjonarnosci kurséw realnych w calym okresie 1960-1989, to odwroce-
niu ulegaja wyniki uzyskiwane dla obu rezimow walutowych: kursy realne sg
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niestacjonarne w systemie Bretton-Woods i stacjonarne systemie kursow ptyn-
nych. Oceny potokresow wygasania w panelu obejmujagcym oba rezimy waluto-
we wahajg si¢ w zaleznosci od rzgdu opdznienia S w przedziale 3-4 lat i ulega-
ja wyraznemu obnizeniu w panelu dla krajow OECD w latach 1973-1989
(szacunki HL na poziomie od 1 roku do 2 lat). Rozwazenie wezszego panelu
kursow walut 23 krajow OCED 1 28 krajow rozwijajacych si¢ rozpigtego na
nieco dhuzszej probie rocznej 1950-1990 prowadzi do rewizji wynikow. Kursy
realne walut krajow rozwijajacych sie okazuja si¢ stacjonarne w rezimie kurséw
statych (1950-1972), podczas gdy w przypadku walut krajow OECD odrzucenie
obecnosci pierwiastka jednostkowego jest mozliwe tylko dla rezimu kursow
ptynnych (1972-1990). W pelnym panelu walut 51 krajow niestacjonarno$c¢
realnych kurséw walutowych jest jednak odrzucana niezaleznie od okresu
objetego badaniem.

Publikacja Frankela i Rose’a (1996) jest jedna z najczesciej przywolywa-
nych w literaturze prac, w ktorych zastosowanie szerokich rocznych paneli
kurséw realnych wykorzystujacych szeregi czasowe o znacznej liczebnosci pro-
wadzi do ,,ostatecznego” potwierdzenia hipotezy PPP, ale nie pozwala jedno-
cze$nie na rozwigzanie zagadki dtugich potokresdéw wygasania. Frankel i Rose
(1996) wykorzystuja probe przekrojowo-czasowa o rozmiarach nieco wigkszych
od panelu w pracy Oha (1996), tj. 150 kursow walutowych deflowanych indek-
sami cen konsumenta CPl w okresie 1948-1992 i, podobnie jak Oh (1996),
badaja wrazliwo$ci wynikoOw na zmiany podzbioréw rozwazanych walut i zmia-
ny okresu analizy. Analiza empiryczna koncentruje si¢ na ocenach parametru
korekty bledem «;, w modelach obejmujacych caly panel oraz mniejsze proby
przekrojowo-czasowe dla krajow uprzemystowionych (nomenklatura MFW)
oraz panele walut tych krajow, dla ktéorych skumulowane zmiany kurséw
realnych wzglgdem dolara USA pomiedzy rokiem 1948 i 1992 nie przekroczyty
50% lub byly wigksze niz 10%. Istotnym elementem analizy jest wybor
ostatecznej posta¢ modeli (1.37)—(1.38), w ktorych uwzgledniane sg zmiany
wyrazu wolnego zwigzane z tzw. efektami indywidualnymi (country-specific
fixed effects) i efektami czasowymi (time-specific fixed effects). W przypadku
wykorzystania pelnych paneli oceny parametréw korekty btedem oscylujg wokot
wartosci —0,15, co jest rOwnowaznie oszacowaniu HL na poziomie przekraczaja-
cym cztery lata. Wyniki sg inne w panelach utworzonych przez kursy walutowe
o réznej zmienno$ci. Oszacowania ECT okazujg si¢ nieodrdznialne od zera
w przypadku walut, ktoérych kurs realny ulegt zmianie nieprzekraczajacej 50%
(co wskazuje na ich niestacjonarnos¢), zas w przypadku panelu zawierajacego
kursy o wigkszej zmienno$ci ocena ECT ksztattuje si¢ na poziomie —0,30 (HL
ponizej dwoch lat).
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Whioski ptynace z najwcze$niejszych zastosowan panelowych testow
integracji w analizach kurséw realnych nie wywotuja wigkszych kontrowersji.
Po pierwsze, zastosowanie testow LLC do weryfikacji hipotez o obecnosci pier-
wiastka jednostkowego w panelach zawierajacych waluty krajow o zblizonym
poziomie rozwoju i podobnych dynamikach PKB istotnie pozwala na potwier-
dzenie poprawnosci hipotezy PPP. Z tej perspektywy wykorzystanie panelowych
testow pierwiastkow jednostkowych jest rozwigzaniem w pelni satysfakcjo-
nujacym, cho¢ problemem, ktérego znaczenia nie mozna nie docenia¢ pozostaje
dlugi okres, w jakim nastepuje powr6t kursow realnych na $ciezki zgodne
z parytetem sity nabywczej walut. Po drugie, zastosowanie szerokich prob
przekrojowo-czasowych zwigzane jest z potencjalnymi zagrozeniami wynikajg-
cymi z ich heterogenicznosci. W szczegdlnosci nie jest jasne do jakiego stopnia
wniosek o stacjonarnosci realnych kursow walutowym moze by¢ ,,obciazony” na
skutek wykorzystania testow zaktadajacych w hipotezie alternatywnej homoge-
nicznos¢ mechanizmoéw determinujacych kursy realne (rownos$¢ parametréw
P, 1=1..,1), podczas gdy wykorzystywane proby przekrojowo-czasowe sa
w istocie niejednorodne. Problem jest o tyle istotny, ze wyniki relacjonowane
przez Oha (1996) oraz Frankela i Rose’a (1996) jednoznacznie wskazuja, iz
poszerzenie proby przekrojowo-czasowej zawierajacej kursy niestacjonarne
0 pewien zbior kurséw stacjonarnych moze prowadzi¢ do uzyskania wynikow
sugerujacych stacjonarno$¢ zmiennych tworzacych caly panel. To ostatnie
zastrzezenie mozna sformutowac ostrzej: nie jest jasne do jakiego stopnia odrzu-
cenie hipotez o obecnosci pierwiastkow jednostkowych w testach LLC przepro-
wadzanych w heterogenicznych prébach przekrojowo-czasowych wynika ze
stacjonarnosci pojedynczych kursow realnych.

Problem heterogeniczno$ci duzych prob przekrojowo-czasowych jest takze
podejmowany w pracach nastgpujacych autorow: Papell i Theodoridis (2001)
i Alba i Papell (2007) (takze: Papell i Theodoridis, 1998; Holmes, 2001).

Papell i Theodoridis (2001) analizujg kursy walut 20 krajéw rozwinietych,
a dekompozycja panelu na mozliwie jednorodne subpanele pozwala na wypro-
wadzenie szeregu wnioskow o potencjalnych réznicach migdzy wlasno$ciami
procesow stochastycznych generujacych kursy realne roznych walut. I tak, pozy-
tywna weryfikacja hipotezy PPP okazuje si¢ latwiejsza w przypadku kursow
0 mniejszej zmienno$ci oraz dla walut krajow blizszych geograficznie, ale
nieckoniecznie bardziej otwartych na wymiang migdzynarodows. Alba i Papell
(2007) nawigzuja z kolei do wczesniejszych badan Cheunga i Lai (2000) oraz
Holmesa (2001) i rozszerzajg analize¢ na kursy walut 84 krajow o r6znym pozio-
mie rozwoju (dane miesigczne obejmujace okres do pierwszego pdtrocza 2004,
kursy wzgledem dolara USA deflowane CPI). Potencjalne problemy zwigzane
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Z heterogenicznoscig proby sa identyfikowane wstepnie na podstawie testow dla
panelu ztozonego z walut wszystkich krajow i testow dla paneli walut krajow
Z poszczegblnych kontynentéw. Wyniki wskazuja, iz jedynie w przypadku kur-
sow walut krajow europejskich i Ameryki Lacinskiej mozliwe jest potwier-
dzenie hipotezy PPP. Wyniki ulegaja zasadniczej zmianie, gdy umowny podziat
geograficzny zostaje zastgpiony grupowaniem krajow na podstawie kryteriow
uwzgledniajacych najwazniejsze cechy ich gospodarek. Alba i Papell (2007)
rozwazaja pie¢ kryteriow, zgodnie z ktdrymi konstruowane sa panele obejmuja-
ce waluty krajow réznigcych sig: (i) otwarto$cia gospodarki, (ii) poziomami
inflacji, (iii) stopniem rozwoju gospodarczego, (iv) zmienno$cia nominalnego
kursu walutowego (wzgledem dolara USA) oraz (v) odlegloscig geograficzna.
Kraje sg ujmowane w cztery panele o (a) najwigkszych, (b) umiarkowanie
duzych, (c¢) umiarkowanie matych i (d) najmniejszych wartosciach pigciu wska-
zanych wyzej cech. Wyniki testéw LLC dla tak zdefiniowanych prob przekro-
jowo-czasowych sg jednoznaczne. Po pierwsze, hipoteza PPP jest jednoznacznie
odrzucana jedynie w panelu walut krajow o najbardziej zamknigtych gospodar-
kach (panel (d)). Po drugie, potwierdzenie PPP okazuje si¢ mozliwe w panelu
ztozonym z walut krajow o najmniejszej inflacji (panel (d)). Po trzecie, parytet
sily nabywczej walut jest empirycznie potwierdzany dla walut krajow o umiar-
kowanym tempie wzrostu gospodarczego i umiarkowanej zmienno$ci kursu
nominalnego (panele (b) i (c)). Po czwarte, pozytywna weryfikacja hipotezy PPP
okazuje si¢ tatwiejsza w przypadku walut krajow potozonych najblizej USA
(panele (c) 1 (d)). Alba i Papell (2007) wskazuja ponadto, ze gospodarke USA
nalezy zaliczy¢ do gospodarek o malej otwartosci, wysokim wzroscie i niskiej
inflacji, a to z kolei prowadzi do dostrzeganej juz we wczesniejszych badaniach
»~reguly”, zgodnie z ktora potwierdzenie stacjonarnosci kurséw realnych wzgle-
dem dolara USA jest tatwiejsze dla walut krajow otwartych i potozonych blizej
USA (silniej powiazanych gospodarczo), krajow o zblizonym rozwoju gospodar-
czym (podobne dynamiki cen i wzrost gospodarczy) oraz walut, ktérych kursy
charakteryzujacych si¢ umiarkowang zmiennoscig.

Analiza wynikow prezentowanych w pracach Papella i Theodoridisa (2001)
oraz Alby i Papella (2007) prowadzi takze do zidentyfikowania przypadkow,
w ktorych potwierdzenie hipotezy PPP jest problematyczne. | tak, zastosowanie
testu LLC nie daje gwarancji pozytywnej weryfikacji hipotezy PPP w przypadku
kurséw walut krajow stabiej rozwinigtych. Alba i Papell (2001) wskazuja, ze
potencjalng przyczyng mogg by¢ mechanizmy opisywane przez model Balassy
-Samuelsona, co posrednio potwierdzaja rowniez badania Holmesa (2001), ktory
nie odrzuca hipotezy o przyrostostacjonarnosci kursow realnych walut krajow
0 wysokiej inflacji (por. takze: Canzoneri i in., 1999 i Fleissig i Strauss, 2000).
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Po drugie, istotnym problemem moze by¢ wybor waluty petnigcej role numéra-
ire. Wprawdzie O’Connell (1998) wykazuje, ze brak autokorelacji sktadnikow
losowych w poszczegdlnych przekrojach panelu wystarcza na to, by panelowe
testy LLC byty inwariantne wzgledem waluty odniesienia, to jednak wyniki
prezentowane przez Papella i Theodoridisa (2001) oraz wnioski formutowane na
podstawie wczesniejszych badan w pracach Joriona i Sweeneya (1996), Papella
(1997), Papella i Theodoridisa (1998) oraz Canzoneriego i in. (1999) jednozna-
cznie wskazuja, iz wykorzystanie w roli numéraire marki niemieckiej (lub walut
europejskich, por. Papell i Theodoridis, 2001) zdecydowanie utatwia empiryczne
potwierdzenie hipotezy PPP°. Problem waluty odniesienia jest o tyle istotny, ze
w przypadku niektorych walut krajow o nizszym poziomie dochodow per capita
wiasciwym punktem odniesienia w analizach kursow realnych mogg by¢ waluty
inne niz dolar amerykanski, a to z kolei stawia pod znakiem zapytania mozli-
wos$¢ uogodlnienia wnioskow formutowanych na podstawie testow LLC w pra-
cach Oha (1996) oraz Alby i Papella (2007). Po trzecie, heterogeniczno$¢ prob
przekrojowo-czasowych jest ich cechg immanentng, a to oznacza, ze nawet
w przypadku ograniczenia badan do realnych kursow walut krajow o zblizonym
poziomie rozwoju testom LLC (1.37)—(1.38) mogg nadal towarzyszy¢ watpliwo-
$ci co do poprawnosci formutowanych na ich podstawie wnioskow.

Najprostszy sposdb na ominigcie problemu heterogenicznosci prob przekro-
jowo-czasowych polega na zastosowaniu testu IPS (por. Im i in., 1997, 2003;
por. takze test MADF, multivariate augmented Dickey-Fuller test, Taylor
i Sarno, 1998; Sarno i Taylor, 1998). Podobnie jak w przypadku testu LLC,
punktem wyjscia jest model (1.38). Hipoteza zerowa zaklada obecnosc¢
pierwiastkow jednostkowych we wszystkich procesach generujacych Kkursy
realne, H,:p,=p,=..=p, =1, jednak hipoteza alternatywna dopuszcza
jednoczesna obecnos¢ w panelu szeregow generowanych przez procesy stacjo-
narne (ktére moga si¢ rézni¢ wielko$cig parametrow autoregresji) i procesy
niestacjonarne, tj. H,:p, <1 dla i=1,...,J oraz p, =1 dla i=J+1,...,1°% Juz
pobiezne poréwnanie obu zespotow hipotez wskazuje na wicksza elastycznos¢
testu IPS, przy czym nalezy zwroci¢ uwage, iz formutowana w ramach testu IPS
hipoteza alternatywna ma bardzo ogodlny charakter: odrzucenie hipotezy zerowej
oznacza jedynie to, ze nie wszystkie szeregi tworzace panel sg niestacjonarne.

s Koedijk i in. (1998) proponuja panelowy test zintegrowania kursow realnych, ktory jest
niewrazliwy na wybor waluty odniesienia. Jego implementacja wymaga jednak przyjecia restryk-
cyjnego zalozenia o rownosci wariancji wszystkich kurséw realnych w panelu co ogranicza uzy-
tecznos¢ testu.

® Do weryfikacji identycznego zespohu hipotez Maddala i Wu (1999) rekomenduja wykorzy-
stanie charakteryzujacego si¢ nieco wicksza mocg testu Fishera (1932) (dalej: test MW).
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Jesli celem badania jest zatem precyzyjne ustalenie listy walut, ktorych kursy sa
niestacjonarne, oraz kurséw realnych, dla ktérych hipoteza PPP jest spetniona, to
test IPS wymaga zastosowania dodatkowych procedur selekcji kurséw realnych
do panelu.

Prace Coakleya i Fuertes (1997) oraz Canzoneriego i in. (1999) sa najcze-
Sciej cytowane jako najwcze$niejsze implementacje testu IPS. W pierwszym
opracowaniu analizowane s3 kursy 10 walut w rezimie kurséw plynnych, a osta-
tecznym wnioskiem jest potwierdzenie prawdziwosci hipotezy PPP. Z kolei
Canzoneri i in. (1999) nie znajdujg potwierdzenia efektu Balassy-Samulesona
w gospodarkach 10 najbardziej rozwinigtych krajow europejskich, USA, Japonii
i Kanady, ale w przeciwienstwie do Coakleya i Fuertes (1997) nie potwierdzaja
poprawnosci hipotezy PPP dla cen sektora tradables, gdy walutg odniesienia jest
dolar USA.

Przeglad pozniejszych zastosowan modeli przekrojowo-czasowych w anali-
zach parytetu sity nabywczej walut wskazuje, ze pomimo znacznie wigkszej
elastyczno$ci rozwigzan dopuszczajacych heterogenicznos$¢ paneli, wykorzysta-
nie testu IPS nie jest nurtem dominujacym, lecz tylko jednym z wielu podejsé¢
wykorzystywanych w badaniach hipotezy PPP (np. Fleissig i Strauss,2000; Wu
i Wu, 2001; Alba i Papell, 2007; Kalyoncu i Kalyoncu, 2008; Choortareas
i Kapetanios, 2009). Przyczyn jest kilka, lecz dwie z nich — duza wrazliwo$¢ na
niespetnienie przyjmowanych w teScie IPS zalozen oraz niejednoznaczno$¢
konkluzji — maja znaczenie pierwszorzgdne.

I tak, przyjmowane w testach LLC oraz IPS zatozenie o niezalezno$ci pro-
cesOw stochastycznych generujgcych szeregi czasowe jest nadmiernie restryk-
cyjne, a jego niespetnienie moze by¢ juz konsekwencja wyrazenia wszystkich
kursow wzgledem tej samej waluty odniesienia. Implikacje sa istotne, gdyz
prawdopodobnym skutkiem wyboru jednej z najwazniejszych walut §wiatowych
jako numéraire bedzie wystepowanie wspolnych trendow w procesach generujg-
cych kursy realne w panelu. To z kolei oznacza, ze sktadnik losowy ¢;, W (1.38)
zawiera informacje o oddziatywaniu wspdlnego dla wszystkich przekrojow
czynnika $, (common factor) oraz idiosynkratycznego, reprezentujacego zabu-
rzenia oddzialujace wylacznie na kurs waluty kraju i, sktadnika losowego 7, :

&, =K+, (1.39)

gdzie: x, — parametr kwantyfikujacy wplyw wspolnego czynnika.

Skutki niespelnienia zatozenia o niezaleznosci procesOw generujacych
kursy realne sg powazne, gdyz obecnos¢ wspdlnego czynnika 4 powoduje
pojawienie si¢ jednoczesnych korelacji sktadnikéw losowych z przekrojow
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i=1...,1 (cross-sectional correlation, cross-correlation), czego skutkiem sa
z kolei znaczne roznice pomigdzy nominalnymi i rzeczywistymi rozmiarami
testow LLC i IPS lub — rownowaznie — obcigzenie statystyk testowych i nazbyt
czeste odrzucenie hipotez zaktadajacych obecnos¢ pierwiastkow jednostkowych.
Lyhagen (2008) pokazuje analitycznie, ze skutkiem zignorowania korelacji
jednoczesnych w analizach realnych kursow walutowych jest rozbiezno$¢
sprawdzianu testu LLC do nieskoficzonosci przy rosnacej liczbie przekrojow.
W przypadku testu IPS wyniki analiz Monte Carlo wskazuja z kolei, ze o ile dla
| =2 rozmiary testu sg bliskie rozmiarom nominalnym, to w panelach dla
I >10 stajg si¢ juz nieakceptowalnie duze, co podwaza sens zastgpowania tes-
tow jednowymiarowych testami panelowymi.

Najprostsze i spotykane w najwczesniejszych zastosowaniach testow pane-
lowych rozwigzanie problemu korelacji jednoczesnych polega na przyjgciu zato-
zenia 0 homogenicznym wplywie wspolnego czynnika (x; =1) i aproksymacji
tego oddziatywania za pomoca wspélnych efektow czasowych (time-specific
fixed effects). W tym celu dokonuje si¢ korekty kurséw realnych o ich érednie
przekrojowe:

0 =0, _zil=1qi,1 /1 (1.40)

a testy LLC sa stosowane w odniesieniu do zmiennych transformowanych
(m.in. Wu, 1996; Frankel i Rose, 1996; Oh, 1996). Im i in. (1997) sugeruja
analogiczne podejscie w tescie IPS, jednak Caporale i Cerrato (2006) wskazuja,
ze transformacja (1.40) nie uwalnia testow panelowych od problemu korelacji
jednoczesnej nawet wtedy, gdy liczba rozwazanych kursow realnych jest duza.
Co wiecej, rutynowe stosowanie korekty (1.40) moze prowadzi¢ do pojawienia
si¢ korelacji jednoczesnych, jesli te ostatnie byly nieobecne w modelu opartym
na wyjsciowej probie przekrojowo-Czasowej.

Inne rozwiazania problemu korelacji jednoczesnych polegaja na zastosowa-
niu alternatywnych metod estymacji parametrow autoregresji p,; lub korektach
wartosci krytycznych.

W bardzo szeroko cytowanej pracy poswieconej weryfikacji hipotezy PPP
O’Connell (1998) proponuje estymator uogdlnionej metody najmniejszych
kwadratow (FGLS, feasible generalized least squares), ktorego wykorzystanie
pozwala na uniezaleznienie wnioskowania statystycznego w tescie LLC od kore-
lacji jednoczesnych. Decyzja o odrzuceniu hipotezy zerowej jest podejmowana
na podstawie wartosci krytycznych wygenerowanych dla prob o skonczonej dtu-
gosci za pomocg parametrycznych metod bootstrapowych (przy zatozeniu nor-
malnosci sktadnika losowego w rownaniach poszczegdlnych kursow realnych).
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Symulacje wskazuja, ze uwzglednienie korelacji jednoczesnych prowadzi do
znacznych zmian wartosci krytycznych w testach LLC, ktore okazuja si¢ na tyle
duze, ze powszechnie akceptowany wczesniej wniosek o stacjonarnosci kurséw
realnych moze by¢ w istocie uznany za fatszywy. Ostatecznie O’Connell (1998)
nie znajduje podstaw do wykluczenia obecnosci pierwiastkow jednostkowych
W panelu zawierajgcym kursy realne walut 64 krajéw oraz w subpanelach defi-
niowanych wedlug kryterium geograficznego,

Problemem, ktorego wagg trudno przeceni¢ w empirycznych implementa-
cjach testow LLC jest autokorelacja reszt w obrebie poszczegdlnych przekrojow
(np. Papell, 1997). Waznym przyczynkiem w dyskusji na ten temat jest praca
Wu i Wu (2001), w ktorej podjeto polemike z wnioskami O’Connella (1998).
Wu i Wu (2001) replikuja podejscie O’Connella (1998) w panelu (i alternatyw-
nych subpanelach) kursow walut 20 krajow uprzemystowionych (proba kwar-
talna 1973:2-1997:4, CPI) i rowniez nie znajduja podstaw do odrzucenia hipo-
tezy o obecno$ci pierwiastka jednostkowego, gdy wnioskowanie opiera si¢ na
testach LLC. Wskazuja jednak, iz podej$cie FGLS jest nadmiernie restrykcyjne,
gdyz zaktada si¢ w nim nie tylko réwno$¢ parametrow o, ale rdwniez identycz-
ne schematy autoregresyjne generujace sktadniki losowe w poszczegdlnych
przekrojach. Uchylenie obu zatozen prowadzi do rewizji wnioskow. Poniewaz
analiza Wu i Wu (2001) jest prowadzona przy wykorzystaniu testow IPS i MW,
ktérych sprawdziany s3 wyznaczane na podstawie testow ADF, warunkiem
neutralizacji zagrozen wynikajacych z autokorelacji sktadnikéw losowych jest
wybor wlasciwych rzedow opdznien w testach jednowymiarowych. Ten ostatni
warunek nie jest spetniony w badaniach O’Connella (1998).

Wykorzystanie metod bootstrapowych jest rekomendowane w przypadku
testow uwzgledniajacych heterogeniczno$¢ paneli. Maddala i Wu (1999) propo-
nuja wykorzystanie nieparametrycznego bootstrapu do generowania warto$ci
krytycznych w teScie MW. Analogiczne rozwigzania znajduja zastosowanie
w przypadku testu IPS (m.in. Fleissig i Strauss, 2000; Wu i Wu, 2001). Potoze-
nie akcentu na wykorzystanie metod symulacyjnych do wyznaczenia wartosci
krytycznych w testach panelowych LLC, IPS i MW nie oznacza, Ze empiryczne
zastosowania tych ostatnich nie niosa wowczas powazniejszych zagrozen.
Przyczyny korelacji jednoczesnych mozna analizowaé¢ z dwoch perspektyw.
W pierwszym przypadku obecno$¢ wspolnego czynnika & wynika z pominigcia
w modelu (1.38) zmiennej nieskorelowanej z regresorami, a to oznacza, ze
korelacje jednoczesne mogg si¢ pojawi¢ nawet w przypadku braku korelacji
pomiedzy poszczegdlnymi kursami realnymi. Dodatkowym problemem jest
wowczas potencjalna heterogeniczno$¢ zalezno$ci migdzy wspolnym czynni-
kiem $ i sktadnikiem losowym ¢, & #x; dla i = j. Naturalnym rozwigza-
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niem jest rozszerzenie specyfikacji modelu (1.38) 0 pominieta zmienng lub tez
zastosowanie systemowych metod estymacji dopuszczajacych niediagonalna
macierz kowariancji sktadnikéw losowych (por. dyskusja w: Caporale i Cerrato,
2006). Drugi przypadek jest znacznie bardziej interesujacy w badaniach parytetu
sity nabywczej walut. Ot6z, wspolny czynnik ¢ moze pojawi¢ si¢ w modelu
(1.38) nie tylko na skutek zdefiniowania kursow realnych wzgledem tej same;j
waluty numéraire, ale réwniez na skutek skointegrowania relatywnych cen
W réznych krajach ujetych panelu. Na ta ostatnig przyczyne zaburzen rozmiaréw
testow pierwiastkow jednostkowych wskazujg Banerjee i in. (2004) (por. takze
Chortareas i Kapetanios, 2009).

Powyzsza dyskusja prowadzi do wniosku, ze w przypadku korelacji jedno-
czesnych wnioskowanie o zintegrowaniu realnych kursow walutowych na pod-
stawie warto$ci krytycznych generowanych za pomoca metod bootstrapowych
jest takze obarczone ryzykiem, co ostabia powtarzajacy si¢ w wigkszos$ci prac
empirycznych wniosek o poprawnosci hipotezy PPP (np. Fleissig i Strauss,
2000; Wu i Wu, 2001; Kalyoncu i Kalyoncu, 2008; Narayan, 2008). Nie zaska-
kuje zatem fakt, Ze ostatnie lata obfituja w prace poswigcone nowym testom
panelowym, ktorych implementacja pozwala zneutralizowaé skutki korelacji
jednoczesnych. Testy zaproponowane w pracach Changa (2002), Phillipsa i Sula
(2003), Bai i Ng (2004), Moona i Perrona (2004) oraz Pesarana (2007) charak-
teryzuja si¢ wlasnosciami zdecydowanie przewyzszajacymi standardowe panelo-
we testy integracji. Wniosek o ostatecznym zdefiniowaniu wtasciwego $rodo-
wiska analizy stacjonarnosci realnych kurséw walutowych nalezy jednak nadal
uzna¢ za przedwczesny, gdyz zaden z wyzej wymienionych testow nie dopusz-
cza wzajemnego skointegrowania kursow realnych panelu.

Drugie ograniczenie panelowych testow integracji wynika ze sposobu w ja-
ki formulowane sa w nich zespoty weryfikowanych hipotez. Struktura testow
GLS i LLC jest skrajnie sztywna, gdyz odrzucenie hipotezy zerowej oznacza, ze
wszystkie parametry autoregresji p,, musza by¢ mniejsze od jednosci i sobie
rowne. Latwo zatem postawi¢ teze, iz praktyczne zastosowanie testow GLS
i LLC bedzie si¢ ogranicza¢ do stosunkowo niewielkich i jednocze$nie mozliwie
homogenicznych préb przekrojowo-czasowych. Z kolei hipotezy alternatywne
w testach IPS i MW maja charakter na tyle ogélny, ze odrzucenie H, nie
pozwala na wyprowadzenie dalej idagcych wnioskdéw i tylko w przypadku braku
podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej uzyskiwana jest klarowna informacija
0 wlasnosciach proceséw generujacych realne kursy walutowe w panelu.
Powyzsze ograniczenia nie sg jedynymi, ktore sg obecne w panelowych testach
pierwiastkow jednostkowych. Taylor i Sarno (1998) oraz Sarno i Taylor (1998)
wskazujg, iz hipoteza zerowa w tescie LLC moze by¢ odrzucona, jesli w panelu
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wystepuje tylko jeden stacjonarny kurs realny. W polaczeniu z nazbyt ogdlna
strukturg hipotez w testach IPS i MW oznacza to, ze wniosek o mozliwosci
wykazania poprawnos$ci hipotezy PPP za pomocg testow panelowych traci na
ostrosci, gdyz kluczowym etapem weryfikacji hipotezy PPP okazuje si¢ wtasci-
wa kompozycja panelu walut.

Przeglad cytowanych wyzej prac jednoznacznie wskazuje, ze problem
wyboru kursow realnych do panelu jest w nich dostrzegany, jednak stosowane
kryteria maja niesformalizowany, czesto arbitralny charakter. Wyjatkami od tej
reguly sg prace Fleissiga i Straussa (2000) oraz Wu i Wu (2001). W pierwszej
z nich selekcja kurséw realnych polega na eliminacji z paneli tych kursow, dla
ktérych oceny parametréw autoregresji wyraznie odbiegaja od wartosci przecig-
tnych w probie, a skutkiem preselekcji s3 wyraznie mniejsze oszacowania polo-
kresow wygasania HL. Wu i Wu (2001) uwzgledniaja z kolei krytyke Taylora
i Sarno (1998), a w proponowanym przez nich rozwigzaniu z panelu sg usuwane
te kursy realne, w przypadku ktérych juz w testach jednowymiarowych odrzuca-
na jest hipoteza o obecnosci pierwiastka jednostkowego.

Sformalizowang iteracyjna procedure SPSM (sequential panel selection
method) identyfikacji stacjonarnych kurséw walutowych w probach przekro-
jowo-czasowych proponujg Chortareas i Kapetanios (2009). Punktem wyijscia
SPSM jest przeprowadzany dla catego panelu test IPS lub tez inny test, ktory
jest niewrazliwy na obecnos$¢ korelacji jednoczesnych i w ktérym weryfikowany
jest identyczny zespot hipotez. Brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej
konczy postgpowanie wnioskiem o niestacjonarnosci wszystkich kurséw ujetych
w panelu. Jesli jednak hipoteza zerowa jest odrzucana, to z panelu jest usuwany

j-ty kurs realny, w ktorego przypadku istniejg najmocniejsze podstawy do
odrzucenia obecno$ci pierwiastka jednostkowego w te$cie jednowymiarowym.
W nastgpnych krokach przeprowadzane sa ponownie testy panelowe dla prob,
z ktorych uprzednio usuwa si¢ kursy stacjonarne. Zakonczenie procedury SPSM
nastepuje, gdy z panelu zostang usunicte wszystkie kursy realne (co oznacza
stacjonarno$¢ wszystkich przekrojow wyjsciowego panelu) lub w przypadku
braku podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej (co prowadzi do jednoznacznej
identyfikacji J kurséw stacjonarnych oraz | —J pozostajacych w panelu kur-
sOW niestacjonarnych).

Juz pobiezna analiza wskazuje, ze implementacja SPSM oznacza przesu-
niccie akcentu z weryfikacji hipotez ztozonych w prébach przekrojowo-czaso-
wych na wykorzystanie testow jednowymiarowych i precyzyjng identyfikacje
stacjonarnych kursow realnych; testy panelowe odgrywaja rol¢ pomocniczg.
Korzysci wynikajace z zastosowania strategii SPSM sa najwieksze, gdy wigk-
szo$¢ kursow realnych w panelu jest stacjonarna, ale zaburzenia powodujace ich
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odchylenia od parytetu charakteryzuja si¢ duza trwatoscig. W takim przypadku
wykorzystanie testow panelowych zwieksza prawdopodobienstwo identyfikacji
kursow stacjonarnych. Z sytuacjg odwrotng mamy do czynienia, gdy wigkszo$¢
przekrojow w panelu tworzg kursy niestacjonarne, za$ kursy stacjonarne charak-
teryzujg si¢ krotkimi potokresami wygasania. Rozwigzaniem efektywniejszym
jest wowczas oparcie wnioskowania na testach jednowymiarowych, gdyz nie
mozna wykluczy¢, ze testy panelowe nie odrzuca hipotezy o obecnosci
pierwiastka jednostkowego we wszystkich przekrojach panelu i identyfikacja
kursow stacjonarnych okaze si¢ niemozliwa.

Druga wazng propozycja Chortareasa i Kapetaniosa (2009) jest uzupetnienie
procedury SPSM o analize spdjnosci paneli (poolability). Ta ostatnia polega na
weryfikacji hipotezy, zgodnie z ktorg w panelu kursow realnych zidentyfikowa-
nych uprzednio jako stacjonarne mozliwe jest nalozenie restrykcji réwnosci
parametru autoregresji, p, =p, dla j=1...,J. Celem takiego rozwiazania jest
oszacowanie potokresow wygasania HL, ktére, w odrdznieniu od ocen uzyski-
wanych w testach GLS/LLC, nie bytoby obcigzone na skutek obecnosci kursow
niestacjonarnych lub tez kurséw wolniej dostosowujacych si¢ do poziomu zgod-
nego z PPP. Chortareas i Kapetanios (2009) potwierdzajg, ze w panelach spet-
niajagcych warunek spojnosci oceny HL sg mniejsze od wielkos$ci konsensowych.
W przypadku kurséw realnych wzgledem dolara USA najmniejsze roczne oceny
HL wahajg si¢ w przedziale 122, za$ dla kursow realnych wzgledem marki
niemieckiej malejg do 1-1% roku. Taki wynik wspiera teze, zgodnie z ktorg
zastosowanie podejécia SPSM a nastgpnie analiza spojnosci prob przekrojowo
-czasowych pozwalaja na przynajmniej czesciowe rozwiktanie zagadki 3-5
-letnich potokresow wygasania.

Powyzsza, nieco szersza dyskusja poswigcona wykorzystaniu technik
panelowych do weryfikacji hipotezy parytetu sity nabywczej prowadzi do dos¢
pesymistycznych wnioskow 1 pozwala postawi¢ tezg, iz potwierdzenie hipotezy
PPP wymaga dalszych badan. Przyczyn sceptycyzmu jest kilka. Po pierwsze,
badania Choratareasa i Kapetaniosa (2009) pokazuja, ze oparcie wnioskowania
na duzych probach przekrojowo-czasowych i wykorzystanie testow jedno-
i wielowymiarowych w ramach procedur sekwencyjnych SPSM nie pozwala na
sformutowanie jednoznacznych konkluzji o poprawnos$ci hipotezy PPP. Wyniki
okazujg si¢ bardzo wrazliwe na wybor waluty odniesienia, okres objety analizg
oraz na specyfikacje modeli. Po drugie, wykorzystanie technik panelowych
nadal wymaga rozwigzania szeregu probleméw natury ekonometrycznej. Zasto-
sowanie standardowych testow LLC i IPS jest skrajnie problematyczne ze
wzgledu na korelacje migdzyprzekrojowe. Z kolei wykorzystanie testow uwzgle-
dniajacych korelacje jednoczesne (m.in. testu Changa, 2002) jest dyskusyjne ze
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wzgledu na potencjalne skointegrowanie kurséw realnych ujmowanych w panel.
Z tej perspektywy waznym obszarem badan sa nowe testy pozwalajace na
badanie stacjonarno$ci rowniez w przypadku kointegracji mi¢dzyprzekrojowe;.
Ten problem jest dostrzegany w literaturze, jednak dotychczasowe propozycje sg
niewystarczajace. W szczeg6lnosci Chang i Song (2002) proponuja wykorzysta-
nie testu panelowego, w ktérym skointegrowanie zmiennych w poszczegolnych
przekrojach jest uwzgledniane poprzez dobor nieliniowych zmiennych instru-
mentalnych 1 wykorzystanie ortogonalnych wielomianow Hermite’a, jednak
i w tym przypadku pojawiajg si¢ istotne ograniczenia: wyniki testu okazujg si¢
wrazliwe na uporzadkowanie przekrojow. Po trzecie, istotnym problemem sg
wiasnosci procedur estymacyjnych. Caporale i Cerrato (2006) wskazuja, ze
jezeli obecno$¢ wspolnego czynnika ¢ wynika z pominigcia wspdlnej dla
wszystkich przekrojow zmiennej globalnej, a ta jest skorelowana z regresorami,
to wiasno$ci estymatorow FGLS nie sa lepsze od wlasnosci estymatoréw klasy-
cznej metody najmniejszych kwadratow, a to oznacza, ze nawet w probie prze-
krojowo-czasowej moze pojawic si¢ problem obcigzen typowy dla matych prob.
Phillips i Sul (2003) wskazuja, ze problem matej proby ulega wzmocnieniu, gdy
w panelu sg obecne korelacje jednoczesne, a to oznacza, ze — paradoksalnie
— wigkszo$¢ problemdéw napotykanych w analizie jednowymiarowej moze ulec
wzmocnieniu w probach przekrojowo-czasowych.

Podsumowanie

W empirycznych analizach kurséw walutowych stosowane sg dwa podej-
$cia. Pierwsze z nich polega na konstrukcji i weryfikacji modeli uzalezniajacych
fluktuacje kursow walutowych od wahan kompletnego zbioru determinant
oddzialujacych na kurs w réznych horyzontach czasowych. Drugie podejscie,
polegajace na badaniu stacjonarnos¢ kurséw realnych lub konstrukcji modelu
PPP i testowaniu restrykcji, ma charakter stricte dlugookresowy.

Przedstawione w tym rozdziale oméwienie wynikow weryfikacji hipotezy
parytetu sily nabywczej walut prowadzi do niejednoznacznych wnioskow
I pozwala wskaza¢ dwa podstawowe watki krytyki liniowych testow hipotezy
PPP. Po pierwsze, kluczowym problemem jest mata moc standardowych testow
pierwiastkow jednostkowych (wzglednie: testow stacjonarnosci) w przypadku
wykorzystania szeregdw czasowych o typowej dtugosci. Naturalnym rozwigza-
niem problemu matej mocy testow sg ich odpowiednie modyfikacje (np. test DF
z poprawka estymacyjna Elliotta i in., 1996; test ERS Elliota i in., 1996), jednak
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wykorzystanie testow o wlasnosciach wyraznie lepszych od wilasnosci standar-
dowo stosowanego testu ADF nie prowadzi do powazniejszej rewizji wnioskow.
Dlatego tez w badaniach empirycznych akcent jest ktadziony na wykorzystanie
szeregoOw czasowych obejmujacych bardzo ditugie okresy lub wykorzystanie
mozliwie szerokich i homogenicznych prob przekrojowo-czasowych. Przeglad
literatury potwierdza powszechng akceptacje tezy, zgodnie z ktéra oparcie badan
na probach o odpowiednio duzej informatywnosci jest warunkiem koniecznym
potwierdzenia hipotezy parytetu silty nabywczej walut.

Po drugie, formalna, dokonywana na podstawie testow akceptacja hipotezy
PPP nie oznacza, ze model parytetu sity nabywczej walut satysfakcjonujaco
precyzyjnie identyfikuje determinanty kurséw walutowych. Kluczowym proble-
mem, okreslanym w literaturze jako jedna z zagadek Rogoffa, okazuje si¢ wyja-
$nienie przyczyn, dla ktorych oszacowania potokreséw wygasania kurséw real-
nych wskazuja na ich bardzo powolne dostosowania do poziomu réwnowagi.
Potencjalnego wyjasnienia zagadki dlugich poétokreséw wygasania dostarczaja
badania parytetu sity nabywczej walut wykorzystujace modele z okresowymi
zmianami pozioméw kurséw parytetowych (QPPP i TQPPP) lub tez badania
dopuszczajace dostosowania kurséw realnych do $ciezek rownowagi aproksy-
mowanych przez trendy nieliniowe (Sollis, 2005; Cushman, 2008), w ktorych
oceny HL okazujg si¢ zdecydowanie mniejsze. Problem specyfikacji jest o tyle
istotny, ze rozszerzenia modeli ECM (1.14) lub (1.29) o dodatkowe zmienne
oznaczaja w istocie uzaleznienie wahan kurséw od determinant srednio- i krot-
kookresowych. Podobne uwagi mozna sformutowa¢ wobec badan opartych na
modelach panelowych: zapewnienie spdjnosci paneli polega na usunigciu z nich
kursow niestacjonarnych i kurséw o dlugich potokresach wygasania, co oznacza
wylaczenie z analiz tych kursow realnych, ktérych wahania w rozwazanym
okresie wynikajg nie tyle z dostosowan do poziomu rownowagi PPP co z od-
dzialywania czynnikoéw $rednio- i krotkookresowych.

Powyzsze wyjasnienia niemoznosci jednoznacznego potwierdzenia hipotezy
PPP nie moga by¢ uznane za w pelni przekonywajace, gdyz przyjmuje si¢
W nich poprawnos$¢ zatozen lezacych u podstaw prawa jednej ceny. Szczegdlnie
restrykcyjne i intuicyjnie niezrozumiate jest zalozenie o nieistotnym wptywie
kosztow arbitrazu. Przeglad najnowszych badan empirycznych wskazuje, ze
uchylenie go prowadzi do konstrukcji nieliniowych wariantow modelu PPP
i testow, w ktorych hipotezy zaktadajace obecnos¢ pierwiastkéw jednostkowych
sa konfrontowane z alternatywami dopuszczajacymi nieliniowo$¢ dostosowan.
Wykorzystanie podej$¢ nieliniowych w badaniach parytetu sity nabywczej walut
jest omawiane szerzej w rozdziale 11.

69






Rozdzial Il
PARYTET SILY NABYWCZ’EJ WALUT A KOSZTY
TRANSAKCYJNE — PODEJSCIE NIELINIOWE

Wprowadzenie

Uchylenie zatozenia o braku kosztow transakcyjnych w migdzynarodowym
arbitrazu cenowym prowadzi do zasadniczych zmian metod weryfikacji hipotezy
parytetu sity nabywczej pieniadza. Analizy teoretyczne zawarte w cytowanych
juz pracach Dumasa (1992), Uppali (1993), Sercu i in. (1995) oraz O’Connella
i Wei (1997) wskazuja jednoznacznie, ze w przypadku niezerowych kosztow
transportu istnieje przedzial wahan kursu realnego, w ktérym nie zachodzi arbi-
traz cenowy. Mozliwe staje si¢ rozroznienie pomigdzy rezimem wewngetrznym,
definiowanym przez przedziat (—C;,C;), w ktorym realny kurs walutowy moze
by¢ generowany przez proces stochastyczny 1(1) lub proces wybuchowy
0, =0, +&, 9dzie p >1, i rezimem zewnetrznym (q<-C lubq>c,),
W ktérym — w przypadku prawdziwosci hipotezy PPP — powinny by¢ obserwo-
wane dostosowania w kierunku przedziatu bez arbitrazu (—C;,C;). Konsekwen-
cje uchylenia zatozenia o zerowych kosztach transakcyjnych sga zatem bardzo
powazne. W szczegolnosci, konieczne staje si¢ przeformutowanie hipotez ba-
dawczych: hipotezie zerowej, zaktadajacej zintegrowanie kursu realnego w sto-
pniu pierwszym musi towarzyszy¢ alternatywa dopuszczajaca nieliniowos¢
dostosowan kursu do parytetu. Co wigcej, istnienie wewngtrznego i zewngtrzne-
go pasma wahan kursu realnego oznacza, ze przedstawione w poprzednim
rozdziale wyniki badan modeli liniowych zaczynaja budzi¢ watpliwosci nie
tylko ze wzgledu na blednie formulowane hipotezy badawcze, ale rowniez ze
wzgledu na potencjalne obcigzenia estymatorow parametroOw autoregresji, czego
ostatecznym skutkiem moze by¢ pozorny charakter paradoksu dtugich poétokre-
sOW wygasania.

Mocne podstawy do uchylenia zalozenia o braku kosztow transakcyjnych
daja réwniez wczesne badania prawa jednej ceny. Parsley i Wei (1996) weryfi-
kuja hipoteze LOP dla 51 indeksow cen w 48 miastach USA. Wyniki wskazuja,
ze odlegltos$¢ geograficzna jest czynnikiem spowalniajagcym proces zrownywania
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cen, a wieksze r6éznice cen wzmacniajg arbitraz. Uwzgledniajac fakt, ze badania
koncentrujg si¢ na arbitrazu w granicach jednego kraju — co separuje wyniki
estymacji od frykcji zwiagzanych z istnieniem barier celnych i wahaniami kursow
nominalnych — wyniki Parsleya i Wei (1996) mozna interpretowaé¢ na korzy$c¢
tezy o zaburzeniach arbitrazu cenowego wynikajacych ze zréznicowanych kosz-
tow transportu. Podobne wnioski formutujg Engel i Rogers (1996) na podstawie
analizy odchylef od poziomu LOP dla 14 indeksow cen w wybranych miastach
USA i Kanady. Odleglo$¢ geograficzna okazuje si¢ czynnikiem decydujacym
0 ro6znicach cen, gdy te ostatnie sg analizowane w granicach wybranego kraju.

Przeglad najnowszych badan empirycznych wskazuje, ze frykcje rynkowe,
wynikajgce z niezerowych kosztéw transakcyjnych, sa obecnie postrzegane jako
najwazniejsza przyczyna niemoznosci potwierdzenia prawdziwosci hipotezy
PPP za pomoca liniowych testow pierwiastkow jednostkowych. Omawiane
w dalszej czgéci rozdziatu metody weryfikacji nieliniowego wariantu hipotezy
PPP i uzyskiwane wyniki empiryczne wskazuja jednak, iz wykorzystaniu modeli
nieliniowych towarzyszy szereg istotnych pytan i watpliwosci. Szczegolnie
interesujagcym problemem jest okreslenie szerokos$ci przedziatu wahan kursow
walutowych bez arbitrazu. Rownie wazne jest pytanie o zmiany szybkosci dosto-
sowan kursu w rezimie zewngtrznym oraz pytanie o przyczyny potencjalnej
asymetrii przedzialu bez arbitrazu cenowego, tj. |- G| #C,, oraz pytanie o zroz-
nicowanie szybkosci dostosowan nie tylko na skutek zmieniajacej si¢ skali
dysparytetu, ale réwniez jako konsekwencji roznych reakcji systemu na prze-
warto$ciowanie i niedowarto§ciowanie kursu realnego. Wazne jest wreszcie
pytanie o to, czy wykorzystanie modeli nieliniowych rzeczywiscie prowadzi do
rozwiazania zagadki dlugich potokreséw wygasania.

1. Progowe modele autoregresyjne TAR

Obecnos¢ kosztow transportu lub — poszerzajac perspektywe — kosztow
transakcyjnych sprawia, ze weryfikacja prawa jednej ceny LOP i hipotezy PPP
za pomocg alternatywnych wariantéw liniowych modeli autoregresyjnych (1.14)
1 (1.29) budzi zasadnicze watpliwosci. Skutkiem istnienia przedziatu zmiennos$ci
kursu realnego, w ktorym obecnos¢ kosztow transakcyjnych uniemozliwia efek-
tywny arbitraz, jest konieczno$§¢ wyréznienia dwoch reziméw. Pierwszy z nich
jest definiowany przez koszty transakcyjne C,, ktére powodujg, ze w przedziale
(-C;,C;) realny kurs sektorowy q;, =b —p, +p,, Jest generowany przez
sciezkg losowg. W drugim rezimie, gdy odchylenia ¢, od parytetu sa wigksze
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od kosztow transakcyjnych, pojawia si¢ arbitraz korygujacy nierdwnowage,
a kurs realny zaczyna grawitowa¢ w kierunku przedziatu (—C;,C;), co potwier-
dza prawo jednej ceny.

Wskazanie alternatywnych wobec réwnan (1.14) i (1.29) modeli kurséw
realnych nie jest klopotliwe. Przedzialowy model progowej autoregresji (band

threshold autoregressive model, B-TAR, np. Tsay, 1989; Tong, 1990):

qu,t ={(,§1T _1)(qj,t—1 _Ej)}' I (qj,t—D > EJ) +
"'{(,51T _1)(qj,t-1 + 6])} I (qj,t-D < _Ej) + 8j,t (2-1)

gdzie | jest funkcja przyjmujaca warto$¢ 1, gdy spetniony jest warunek w na-
wiasie, 0 w pozostatych, 0< p/, p] <1, D — parametr przesunigcia (delay
parameter), &, ~ n.i.d.(O,af(j)), pozwala na jednoczesng analize przypadku,
gdy w symetrycznym przedziale (—C;,C;) kurs realny jest $ciezka losowa, zas
na zewngtrz (—C,,C,) jest zmienng stacjonarna.

Prace Michaela i in. (1994) oraz Obstfelda i Taylora (1997) zawierajg
przyktady najwcze$niejszych badan, w ktérych podjeto probe wykorzystania
modelu B-TAR (2.1) do analizy prawa jednej ceny na wybranych rynkach
(pszenicy, odziezy, zywnosci, paliw). W obu opracowaniach potwierdzany jest
potencjalny wplyw kosztow transakcyjnych. W szczegolnosci, Obstfeld i Taylor
(1997) szacuja, ze przecigtne odchylenia kursow realnych ¢; najwazniejszych
walut $wiatowych wzgledem dolara USA wynosza 7-10%. Jest to wynik
W przyblizeniu odpowiadajacy réznicy miedzy warto$cia §wiatowego importu
w warunkach CIF (tj. po uwzglednieniu kosztéw transportu i ubezpieczen)
a wartoscig eksportu w warunkach FOB, ktora moze by¢ interpretowana jako
przyblizony szacunek kosztow transakcyjnych w handlu $wiatowym. Jedno-
czesnie wykorzystanie modeli TAR prowadzi do istotnego obnizenia szacunkéw
poOtokresow wygasania, ktore w przypadku kursow urealnianych agregatowymi
indeksami cen spada do okoto 12 miesiecy, podczas gdy w liniowym modelu
AR(1) zawiera si¢ w przedziale 20—40 miesi¢cy. Najpowazniejsze zastrzezenia
wobec wnioskow formutowanych w pracach Michaela i in. (1994) i Obstfelda
i Taylora (1997) wynikajg stad, Ze nie wspieraja ich formalne procedury testowe.
W szczegdlnosci nie sg weryfikowane hipotezy konfrontujace liniowo$¢ proce-
sow generujacych kursy realne z procesami nieliniowymi TAR, co mozna wpra-
wdzie ttumaczy¢ tym, ze odpowiednie testy liniowosci zostaty zaproponowane
dopiero przez Hansena (1997, 1999), ale co jednocze$nie sprawia, ze wnioski
formutowane w obu pracach mogg budzi¢ watpliwosci. Te ostatnie sg nieco
mniejsze, gdy wyniki uzyskane przez Michaela i in. (1994) i Obstfelda i Taylora
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(1997) poréwnamy z bardzo podobnymi wnioskami Sarno i in. (2004), gdzie
linowos¢ q; jest juz testowana.
Sarno i in. (2004) wykorzystujg nastgpujacy wariant modelu B-TAR

qu,t :{(plT _1)(qj,t—1 _Ej) +Z§:2/OST (qj,tfs _Ej )} I(qj,t—D >Ej) +
+ {Zf;fysqu,l—s}. I(_EJ < qj,t—D <EJ) + (22)
+ {(plT _1)(qj,t—1 + EJ) +Z§:2P§ (qj,t—s +Ej )} I(qj,t—D <_Ej) +€j,t

do analizy kurséw funta szterlinga, marki niemieckiej, franka francuskiego, lira
i jena do dolara USA. Badanie obejmuje probe kwartalng 1974:1-1993:4, a kur-
sy sektorowe sg urealniane za pomoca interpolowanych na podstawie danych
rocznych deflatoréow wartos$ci dodanej brutto w 9 grupach towarowych. Zgodnie
z rekomendacjami Hansena (1997) estymacji parametréw dokonano warunkowo
wzgledem réznych kombinacji przesunigcia D i kosztow € ; » ktore — z zalozenia
— nie przekraczaly 20% warto$ci wymienianych towaréw; opdznienie S ustalo-
no arbitralnie na poziomie 8 kwartatoéw. Podstawa decyzji o odrzuceniu hipotezy
zerowej zaktadajacej specyfikacj¢ liniowa na rzecz modelu (2.2) byt test Hanse-
na (1997), w ktérym poréwnano najmniejszg, warunkowa wzgledem parame-
trow € ; 1 D, wariancjg reszt w modelu B-TAR z wariancja sktadnika losowego
w modelu liniowym.

Wnhioski ptynace z badan Sarno i in. (2004) s3 nastgpujace: po pierwsze,
W rezimie zewnetrznym oszacowania potokreso6w wygasania sg wyraznie mniej-
sze od 3-5-letnich wielkosci konsensowych K. Rogoffa. Oceny HL dla kursow
walut europejskich mieszcza si¢ w przedziale od 4,8 do 5,7 kwartatu (odpowie-
dnio dla funta i lira), podczas gdy w przypadku jena sg zdecydowanie wigksze
i przekraczaja 2,5 roku. Po drugie, oszacowania kosztow transportu sg roézne dla
réznych krajow i rozne dla poszczegolnych grup towarowych. Uwage zwraca
fakt, iz, podobnie jak w badaniach Obstfelda i Taylora (1997), najmniejsze kosz-
ty transportu sg identyfikowane w modelu JPY/USD, a oszacowania dla krajow
europejskich sg zblizone. Po trzecie, do$¢ zaskakujacym wynikiem sg duze
warto$ci parametréw przesuniecia — tylko w 6 przypadkach na 43 analizowane
jest on rowny 1, podczas gdy az w 8 modelach przyjmuje najwigkszg z rozwaza-
nych warto$ci (2 lata), a §rednia wartos¢ przesunigcia we wszystkich modelach
wynosi w przyblizeniu poéitora roku. Sarno i in. (2004) wskazuja na trudnos$ci
interpretacyjne, ktore pojawiajg si¢, gdy oceny D sa wyraznie wicksze od jed-
nosci, gdyz taki wynik wskazywalby na istnienie znaczacych opdznien z jakim
podmioty gospodarcze reagowalyby na odchylenia od LOP (w rozwazanych
modelach 4-6 kwartatow).
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Cho¢ Sarno i in. (2004) jest jedng z najwazniejszych i najczgéciej przywo-
tywanych prac, w ktorych do analizy realnych kursow walutowych stosowane sa
modele progowej autoregresji, a prezentowane w niej wnioski sa rownie czesto
interpretowane jako bliskie ostatecznemu rozwigzaniu obu paradoksow PPP, to
nieco blizsza analiza wynikéw pozwala na sformutowanie przynajmniej trzech
dos¢ istotnych watpliwosci. Po pierwsze, interpretacja, zgodnie z ktorg duze
przesunigcia D wynikaja z opoznien w reakcjach podmiotéw gospodarczych na
dysparytety kursow sektorowych jest niesatysfakcjonujaca, gdyz nie identyfikuje
explicite mechanizméw odpowiedzialnych za op6znienia. W szczegdlnosci nie
jest jasne czy paradoks duzych oszacowan HL wynika wylacznie z niezerowych
kosztow transakcyjnych, czy tez stad, ze przy probach jego wyjasnienia nalezy
dodatkowo uwzglednia¢ — na przyktad — mechanizmy typowe dla strategii pri-
cing-to-market i czy w zwiazku z tym nieliniowos¢ nie jest skutkiem pominigcia
waznych zmiennych objasniajacych. Po drugie, twierdzenie Sarno i in. (2004),
ze implementacja modeli TAR w analizach kurséw realnych pozwala na obnize-
nie ocen HL, co przybliza nas do wyjasnienia pierwszego paradoksu PPP, jest
dyskusyjne, gdyz szacunki HL catkowicie ignoruja przesuni¢gcie D, z jakim
kurs zaczyna reagowac na odchylenia od parytetu. Przyblizona kalkulacja pole-
gajaca na zsumowaniu ocen HL i przesunieg¢ D prowadzi do wniosku, ze dosto-
sowania kursow przebiegaja znacznie wolniej. Po trzecie, zastrzezenia budzi
specyfikacja modelu B-TAR wykorzystanego w testach, gdyz réwnanie (2.2)
zawiera Kkilka restrykcji. Zauwazmy, ze jego uogoélnieniem jest model SETAR
(self-exciting threshold autoregressive model), w ktorym wartos¢ progowa C,
jest powiazana z op6znieniem zmiennej endogeniczne;j:

qu,t :{(plT(l) _1)(qj,t—1 - EJ) + zgi?ﬁ,squ,t—s + 3 (qj,t—D > EJ) +
+{(p1T(2) _l)qj,t—l + 2521172,5qu,t—s + 3 (_Ej <0jip < EJ) + (2.3)
+{(p1T(3) _1)(qj,t—1 + 6]) + ZS:T?’&sAqJ',t-s + 5} | (qj,t—D < _Ej) + &,

gdzie dla uproszczenia sumy parametrow p. w (2.2) oznaczono jako o @,

o @ i pl® . Pordwnanie modeli (2.2) i (2.3) wskazuje, ze wyniki Sarno i in.
(2004) uzyskano przy dodatkowych zalozeniach. Najwazniejsze z nich, p]® =1
I u, =0, zapewniaja, ze wszystkie regresory roéwnania modelu (2.2) s3 stacjo-
narne i wnioskowanie o liniowo$ci mozna prowadzi¢ za pomoca testu Hansena
(1997), ale oznaczaja rowniez to, ze konkluzje o nieliniowosci dostosowan maja
charakter warunkowy wzgledem (nietestowanego) zalozenia o ich przyrostosta-
cjonarnosci w rezimie wewnetrznym o statych granicach wyznaczanych przez
przedziat (—C i c ;) - Rozwigzanie zaproponowane w pracy Beca i in. (2004a) nie
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zawiera przedstawionych ograniczen. Procedura sklada si¢ z dwoch etapow,
w ktorych testowane sa kolejno (i) obecno$¢ pierwiastka jednostkowego

P =pl?=p'® =1 apo jej odrzuceniu (ii) hipoteza zaktadajaca liniowos¢
procesu autoregresyjnego generujacego kursy realne, tj. o/ @ =p/® = p'® =1

| V16 =Vas =Vss (8=12,..,8S-1) oraz p, =p,=p,=0. Bec i in. (2004a)
wskazuja, ze ograniczenie analizy tylko do drugiej hipotezy (co w niewielkim
uproszczeniu odpowiada rozwigzaniom przyjetym przez Obstfelda i Taylora,
1997, oraz Sarno i in., 2004), moze prowadzi¢ do sytuacji, w ktorej zostanie ona
odrzucona, gdyz proces generujacy kurs realny q; jest rzeczywiscie nieliniowy,
ale jednocze$nie moze by¢ niestacjonarny. Z tej perspektywy badania Obstfelda
i Taylora (1997) oraz Sarno i in. (2004) mozna uzna¢ za niekompletne, co osta-
bia formutowane na ich podstawie wnioski.

Modele TAR sa wykorzystywane réwniez w analizach parytetu sity nabyw-
czej walut. W cytowanej pracy Beca i in. (2004a) przedstawiono wyniki zastoso-
wania dwuetapowej procedury testowej w badaniach dwoch grup kursow
realnych: (i) dolara kanadyjskiego, funta szterlinga, marki niemieckiej, franka
francuskiego i lira wzglgdem dolara USA (proba miesigczna 1973:09-2000:009,
CPI) oraz (ii) franka francuskiego i belgijskiego, lira, guldena, pesety i escudo
wzgledem marki niemieckiej (proba 1973:09-1998:12, CPI). Wyniki sa o tyle
interesujace, ze testy pierwiastkow jednostkowych wskazuja na stacjonarnosé
tylko 5 sposrod 11 kursow i w zadnym przypadku nie jest to kurs realny wzgle-
dem dolara USA (gdy waluta odniesienia jest marka niemiecka, obecnosci
pierwiastka jednostkowego nie mozna odrzuci¢ tylko w przypadku portugalskie-
go escudo). Taki wynik moze podwaza¢ zasadno$¢ restrykcji pf @ =1 przyj-
mowanej przez Obstfelda i Taylora (1997) oraz Sarno i in. (2004) nawet po
uwzglednieniu r6znic miedzy danymi wykorzystanymi w cytowanych pracach.
Przeprowadzone w drugim etapie testy liniowosci w modelach kurséw stacjonar-
nych potwierdzajg istnienie podstaw do rozwazenia modeli SETAR, a wyniki
estymacji prowadzag do dwodch istotnych wnioskow. Po pierwsze, restrykcje
sprowadzajgce model SETAR (2.3) do modelu B-TAR sg w badaniach Beca i in.
(2004a) odrzucane. Taki wynik pozwala sformutowac teze, iz natozenie restryk-
i PP =09, w=—p, i y,=y,, moze prowadzi¢ do sytuacji, w ktorej
obecnos$¢ pierwiastka jednostkowego jest testowana wobec zbyt wasko definio-
wanych alternatyw, a to z kolei moze zbyt czesto prowadzi¢ do wniosku
0 niestacjonarnosci kursow realnych. Po drugie, analiza czestosci z jakg stacjo-
narne kursy realne znajdujg si¢ na zewnatrz pasma kosztéw transakcyjnych
pozwala stwierdzi¢, ze rezim zewnetrzny jest zazwyczaj identyfikowany w tych
okresach, w ktorych miaty miejsce powazniejsze szoki podazowe lub ataki spe-
kulacyjne na poszczeg6lne waluty. Bec i in. (2004a) wskazuja, ze ,,wypchnigcia”
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kurséw realnych poza pasmo bez arbitrazu obserwowano w latach 1973-1979,
tuz po zatamaniu systemu Bretton-Woods i gdy miaty miejsce szoki naftowe,
oraz w latach kryzysu Europejskiego Systemu Walutowego 1992-1996. Takie
wyniki prowadza do pytania o wplyw obserwacji nietypowych na wyniki
uzyskiwane na podstawie modeli TAR.

Naszkicowane wyzej ograniczenia sprawiaja, ze badania kurséw realnych
za pomoca modeli TAR nie sa w ostatnich latach nurtem dominujacym. Do
wyjatkdéw zaliczy¢ mozna najnowsze prace Wu i Chen (2008) oraz Nakagawy
(2010), w ktorych progowe modele wektorowej korekty btedem (threshold
vector error correction model, T-VEC, por. Balke i Fomby, 1997) sa nie tyle
wykorzystywane do weryfikacji hipotezy PPP, ile stuza raczej do oceny propor-
cji w jakich odchylenia kurséw realnych od Sciezki PPP sg niwelowane poprzez
dostosowania cen i kurséw nominalnych. Idea zastosowania modeli T-VEC jest
bardzo prosta: jesli w rezimie zewnetrznym realny kurs walutowy jest stacjonar-
ny, to kurs nominalny b i ceny relatywne p—p” muszg by¢ skointegrowane,
a poniewaz znane sg wtedy obie sktadowe wektora kointegrujacego S =[1,-1],
to mozna oszacowac, ktora ze zmiennych — kurs nominalny czy ceny relatywne
— reaguje szybciej na odchylenia kursu realnego od pasma (—C;,C;). Cho¢ Wu
i Chen (2008) analizuja kursy miesi¢czne tylko 6 walut europejskich wzgledem
marki niemieckiej w okresie 1973:04-1998:12, podczas gdy Nakagawa (2010)
bada kursy realne az 23 walut wzgledem dolara USA (deflowane CPI oraz
indeksami zdezagregowanymi wykorzystywanymi przez Obstfelda i Taylora,
1997), tj. CPI dla odziezy, zywnos$ci i paliw w okresie 1980:01-1995:12, to
najwazniejsze wnioski plynace z obu badan sg zbiezne. I tak, w wickszosci
przypadkow powr6ét kursow realnych w kierunku pasma (—Ej,Ej) nastepuje
dzigki dostosowaniom kursow nominalnych niezaleznie od zrdédet szoku
(kursowego lub cenowego). Wyniki estymacji wskazuja, ze polokresy wygasa-
nia kursu nominalnego sa woéwczas zblizone do (wyznaczanych niezaleznie)
oszacowan HL dla kursow realnych'. Jesli jednak powrdt kurséw realnych
w kierunku pasma (—C;,C;) nastepuje przede wszystkim na skutek dostosowan
cen relatywnych, to potokresy wygasania okazuja si¢ wyraznie krotsze niz
w przypadku dostosowan kursu nominalnego. Wu i Chen (2008) podkreslaja, ze
ten ostatni wyniki jest sprzeczny z powszechnym pogladem, iz sztywnosci
nominalne sg jedng z najwazniejszych przyczyn dhugich potokresoéw wygasania
kursow realnych.

! Wu i Chen (2008) szacuja HL na poziomie nieprzekraczajacym 2,5 roku, za$§ Nakagawa
(2010) uzyskuje potokresy wygasania od po6t roku do 2 lat.
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2. Wykladnicze modele autoregresyjne ESTAR

Wykorzystanie modeli TAR w analizach parytetu sity nabywczej walut
moze by¢ kwestionowane ze wzgledu na koniecznos$¢ przyjecia szeregu dosé
restrykcyjnych zatozen. Zauwazmy, ze wykorzystanie modeli progowych TAR
do weryfikacji prawa jednej ceny jest uzasadnione tylko wtedy, gdy relacja
miedzy kosztami transakcyjnymi a relatywnymi cenami jest w przyblizeniu stata
w czasie 1 mozliwa jest tym samym precyzyjna estymacja warto$ci progowych
C; . W szczegolnych przypadkach, gdy analiza koncentruje si¢ na cenach wybra-
nych towarow lub ich grup, zatozenie to moze by¢ spelnione, jednak jego
przyjecie przy weryfikacji hipotezy PPP sprawia, ze statos¢ relacji ceny/koszty
transakcyjne zaczyna budzi¢ powazne watpliwosci. Te ostatnie wynikajg m.in.
ze zmieniajacych si¢ struktur koszykéw konsumenta i/lub producenta i roznic
W kosztach arbitrazu miedzynarodowego dla réznych towaréw. Mozna wskazaé
na szereg innych, rownie przekonywajacych argumentow uzasadniajgcych
zastgpienie modeli TAR podejsciami, w ktdrych przejscie migdzy rezimami jest
gladkie. Dumas (1994) podkresla znacznie agregacji danych w czasie, ktora
nawet w przypadku weryfikacji LOP stawia pod znakiem zapytania uzyteczno$¢
modeli zaktadajacych dyskretng zmiane rezimow. Sarno i Taylor (2002a, s. 68,
2002b) zauwazaja, ze wykorzystanie modeli progowych w analizie PPP jest
uzasadnione tylko wtedy, gdy firmy biorace udziat w arbitrazu sa homogeni-
czne, a wymieniane towary identyczne. Michael i in. (1997) wskazuja z kolei, ze
nawet w przypadku homogenicznych firm, prawdopodobienstwo podjecia przez
nie identycznych decyzji w tym samym czasie jest mate (por. Baum i in., 2001).

Przedstawione ograniczenia modeli TAR sprawiajg, ze rozwiazaniem
cieszacym si¢ wieksza popularnoscig w analizach parytetu sity nabywczej walut
s wyktadnicze autoregresyjne modele gtadkiego przejscia — modele STAR
(exponential smooth transition autoregressive model, ESTAR; Granger i Teras-
virta, 1993; van Dijk i in., 2002; szerokie omowienia w: Bruzda, 2007; takze:
Maciejewska, 2005, 2006; Welfe, 2009, s.182-185):

Aqt z{(pl _l)qt—l + zg;llysAqt—s}+
+{(,51 _1)qt—1 + Zﬁ;f;ZAqtfs}- G(el; Cl) +& (2-4)

gdzie: & ~nid.(0,67). O whasnosciach modelu (2.4) wspotrozstrzygaja wha-
snosci funkcji przejscia G . Wyktadnicza funkcja przej$cia

G(Hl;cl) =l—exp(—6?l(qt7D _01)2) (25)
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gdzie: ¢, >0, definiuje dwa rezimy walutowe, ktorych pojawienie si¢ jest
determinowane przez odchylenia kursu realnego q (z przesunigciem D) od
stalej C, :

0 da{qg,,—-c}=0

2.6
1 da{qg,,—-c}—>to (2:6)

G(al;cl) Z{

co zilustrowano na rysunku 2.1 dla ¢, =0 i parametru 6, przyjmujacego kolej-
no wartosci 10, 11 0,1.

ESTAR(10)

Rysunek 2.1. Wyktadnicza funkcja przejscia ESTAR G(6,;0)
Zrodlo: opracowanie whasne (dotyczy wszystkich rysunkow).
Rezim wewngtrzny jest definiowany dla q—c, =0. Latwo zauwazyc¢, ze
w tym przypadku proces generujacy kurs realny jest nastepujacy:
A = (o, —D)0, + X070+, (2.7)

natomiast w rezimie zewn¢trznym, gdy {q, , —C,}— =+ kurs jest realizacja
procesu:

Ag ={(p, =) + (o, — DY, + X57.AG + &, (2.8)

W empirycznych analizach kursow realnych interesujace sg dwa przypadki
modelu ESTAR. W pierwszym, gdy p, —1=0, rownanie (2.7) redukuje si¢ do
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modelu $ciezki losowej. Kurs realny jest wowczas przyrostostacjonarny w punk-
cie g—c, =0. Przyjmujac dalej, ze C, jest kursem rownowagi, ktora w modelu
PPP jest identyfikowana dla q =0, tatwo zauwazy¢, ze model (2.4)—(2.5) opi-
suje przypadek, gdy przyblizanie si¢ kursu realnego do punktu réwnowagi
bedzie w coraz wickszym stopniu utrudniato potwierdzenie prawdziwos$ci pary-
tetu sity nabywczej walut.

Ilustracje¢ drugiego skrajnego przypadku przedstawiono na rys. 2.1, przyj-
mujac 6, =10. Dla modutoéw odchylen zmiennej transformacji przekraczajacych
w przyblizeniu 0,75 nastepuje pelne przejscie do rezimu zewnetrznego, w kto-
rym kurs realny jest generowany przez proces (2.8). Implikacje tej wtasnosci
modelu ESTAR w analizie kurséw realnych sa istotne. Po pierwsze, prowadzi
ona do zredefiniowania warunkow jego stacjonarnosci, gdyz nawet w przypadku
przyrostostacjonarnosci kursu realnego w punkcie rownowagi, bedzie on nadal
globalnie stacjonarny, jesli tylko spetniony jest warunek:

(pl _1) + (51 _1) <0 (2-9)

Co wigcej, warunek stacjonarnosci (2.9) nie ulegnie zmianie, gdy proces generu-
jacy kurs realny w otoczeniu punktu rownowagi bedzie mial charakter wybucho-
wy, p>1. Po drugie, laczne rozwazenie parametrow p, —1 i p, —1 pozwala na
identyfikacje warunku:

1-(p-D= _(/51 -1) (2.10)

ktory przy zatozeniu p, —1=0 redukuje proces generujacy kurs realny do biate-
go szumu, g, = ¢, . Po trzecie, uogdlnienie analizy wtasnosci proceséw generuja-
cych kursy realne na nieliniowe modele ESTAR pozwala na przynajmniej
czeSciowe wyjasnienie przyczyn, dla ktorych wykorzystanie liniowych testow
ADF (1.29) jest rozwigzaniem niewystarczajagcym. Michael i in. (1997) wskazu-
ja, ze w modelu liniowym (1.29) warto$¢ parametru autoregresji bedzie zawiera¢
si¢ w przedziale okre$lanym przez parametry p,+p, i p,, a to oznacza, ze
ocena p, w tescie liniowym ADF bedzie blizsza zera niz ocena p, + p,, na pod-
stawie ktorej nalezatoby wyznaczy¢ warto$¢ sprawdzianu ADF dajgcego podsta-
wy do odrzucenia hipotezy pierwiastka jednostkowego.

Ostatnim watkiem, ktory nalezy podja¢ przed omdwieniem empirycznych
zastosowan modeli ESTAR w analizach kursow realnych, sg oczekiwania
W odniesieniu do oceny parametru przejscia 6,. 1 w tym przypadku tatwo
zauwazy¢, ze 0, wspotokresla wartosci parametréow korekty btgdem w modelu
(2.4) zgodnie z formuty p, + p,G(6,;c,), a w przypadku przyrostostacjonarnosci
kursu realnego w punkcie q =0 zgodnie z formuta p,G(6,;c,). Jednoczesnie
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analiza funkcji G(6,;c,) dla roznych warto$ci parametru ¢, prowadzi do trzech
spostrzezen:

— im mniejsza jest ocena parametru #,, tym szerszy jest przedzial, ktory mozna
uzna¢ za bezposrednie otoczenie punktu rownowagi q =0 i w ktorym wlasnosci
kursu realnego moga by¢ empirycznie nieodréznialne od $Sciezki losowej;

— mate wartodci 6, implikuja, iz w danej probie moze by¢ niemozliwa identy-
fikacja tych przedziatéw zmiennosci kursu realnego, w ktorych jest on gene-
rowany przez proces stacjonarny, co nie zmienia faktu, ze kurs jest globalnie
stacjonarny;

— przy danym 6, warto$¢ parametru korekty btedem jest zalezna od odchylenia
kursu realnego od jego poziomu réwnowagi — rownowazenie kursu wokot po-
ziomu zgodnego z parytetem sily nabywczej walut jest tym silniejsze, im wigk-
szy jest dysparytet, a warto§ci parametrow korekty bledem zmieniaja si¢ jedno-
Czes$nie ze zmianami dysparytetu.

Wobec najwczesniejszych zastosowan modeli ESTAR w analizie parytetu
sity nabywczej walut (Michael i in., 1997; Baum i in., 2001; Taylor i in., 2001;
Kilian i Taylor, 2003; takze: Taylor i Peel, 2000 dla modelu monetarnego) moz-
na sformutowac zastrzezenia analogiczne do podnoszonych juz w odniesieniu do
wcezesnych zastosowan modeli TAR: analizy sa prowadzone przy zalozeniu, iz
kursy realne sg stacjonarne wokot Sciezki opisywanej przez model ESTAR.
Poniewaz procedura nie obejmuje woOwczas testu pierwiastka jednostkowego
wobec alternatywy, ktorg jest model ESTAR, analizy koncentrujg si¢ na testach
liniowosci. Pierwszy krok analizy obejmuje ustalenie optymalnego opdznienia
S, co jest najczesciej dokonywane zgodnie z rekomendacjami Terédsvirty (1994)
na podstawie analizy funkcji autokorelacji czastkowej (partial autocorrelation
function, PACF). W przeciwienstwie do standardowych kryteriow selekcji
modeli (najczesciej Akaike, 1974 1 Schwarza, 1978) zastosowanie PACF pozwa-
la unikng¢ sytuacji, w ktorej S jest niedoszacowane, co jest o tyle istotne, ze
nieusuni¢ta autokorelacja reszt w modelu AR obniza moc testow liniowosci (np.
Maciejewska, 2006). Wybdr przesuniecia odbywa si¢ zgodnie z zaleceniami
Tsaya (1989) na drodze przeszukiwan (grid search) po alternatywnych wartos-
ciach D i jest prowadzony jednocze$nie z testami liniowosci — przesunigcie jest
ustalane na poziomie, przy ktorym podstawy do odrzucenia liniowo$ci sa
najmocniejsze. W testach liniowos$ci wykorzystywana jest regresja pomocnicza
(por. Terdsvirta, 1994):

qt :¢OO+Z§:1 (¢Osqt—s +¢1sqt—sqth +¢2sqt—sqt2—D) + 771 (211)

bedaca rozwinigciem modelu (2.4) w szereg Taylora w otoczeniu punktu &, =0.
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Za pomocg testu mnoznika Lagrange’a testowana jest hipoteza:
¢,=¢,=0 dla s=1,...,S (2.12)

ktérej odrzucenie jest przestanka do rozwazania modelu ESTAR.

Michael i in. (1997) analizuja dwa zestawy danych, tj. 6 par miesi¢cznych
kurséw pomigdzy dolarem USA, funtem szterlingiem, frankiem francuskim
i marka niemiecka w probie miesigcznej 1921:01-1925:05 deflowanych indek-
sami cen hurtowych WPI oraz kurs funta szterlinga wzgledem dolara (1791
-1992) i franka (1802-1992). We wszystkich przypadkach odrzucana jest linio-
wos$¢ procesOw autoregresyjnych. Jednocze$nie testowane sa restrykcje, ktorych
posrednio uzasadniaja konstrukcj¢ modeli ESTAR (2.4)—(2.5). W pierwszym
kroku testowana jest restrykcja c, =0. Jej spelnienie oznacza, ze dostosowania
kursu realnego przebiegajg istotnie wokét poziomu wyznaczanego przez model
PPP. Brak podstaw do odrzucenia hipotezy 1—(p, -1)=—(p,-1) i y, =—y, dla
s=1,...,S jest z kolei rownowazny potwierdzeniu tezy, iz w rezimie zewnetrz-
nym kurs realny jest stacjonarny. Jesli w nastepnym kroku nie jest mozliwe
odrzucenie restrykcji p, —1=0, to potwierdzenie znajduje teza, iz w rezimie
wewngtrznym kurs realny jest $ciezka losowa. Wyniki otrzymane przez
Michaela i in. (1997) potwierdzaja, ze w zadnym z rozwazanych przypadkow
powyzsze hipotezy nie sa odrzucane. Badania Taylora i in. (2001) sa takze
prowadzone przy zatozeniu stacjonarnosci kursow wokot nieliniowej trajektorii
opisywanej przez model ESTAR. Analizowane sg kursy 4 najwazniejszych
walut swiatowych wzgledem dolara USA w prébie 1973:01-1996:12, a glow-
nym watkiem badan sg szacunki potokresow wygasania. Oszacowanie HL
w modelach nieliniowych jest problemem ztozonym, gdyz dostosowania kursow
realnych zaleza jednoczesnie od skali szoku, poziomu kursu realnego w okresie,
w ktorym nastepuje szok i od skali szokow, ktore nastepuja w przysztych
okresach. Dlatego tez wyznaczenie potokres6w wygasania jest mozliwe wylacz-
nie za pomocg dynamicznych symulacji stochastycznych (np. Koop i in., 1996).
Wyniki eksperymentéw Taylora i in. (2001) na podstawie 4 modeli ESTAR
wskazujg na podobne zachowanie kurséw marki i funta szterlinga: w przypadku
zaburzenia wynoszacego 40% poziomu kursu realnego $rednia warto$¢ HL jest
mniejsza od 1 roku, dla szokéw rzedu 5—10% przekracza 2 lata, za$ dla zaburze-
nia jednoprocentowego jest zblizona do 3 lat. Kursy realne franka francuskiego
i jena charakteryzujg sie nieco wiekszg sztywnos$cig — poétokresy wygasania
wynoszg 13—14 miesiecy dla zaburzenia rzedu 40% i ok. 3,5 roku, gdy rozwaza-
ny jest szok jednoprocentowy. Schnatz (2006) prezentuje wyniki analizy
ESTAR dla realnego efektywnego kursu euro i kurséw realnych euro (do roku
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1998 koszyka walut tworzacych ,,syntetyczne” euro) wzgledem dolara USA
i funta szterlinga w probie kwartal-nej 1980:1-2006:2. Wnioski sa zbiezne
z formulowanymi przez Taylora i in. (2001) — $rednie potokresy wygasania
oscyluja wokot 4 lat, ale w okresach najwigkszych odchylen kurséw realnych od
$rednich malejg do 3 kwartatow.

3. Nieliniowe testy pierwiastkéw jednostkowych

Problem formalnego testowania hipotezy o obecno$ci pierwiastka jedno-
stkowego wobec alternatywy zaktadajacej poprawnos¢ modelu ESTAR jest
podejmowany w pracy Kapetaniosa i in. (2003) (dalej: test KSS). Przy zatoze-
niu, ze w rezimie wewngtrznym (tj. w punkcie ¢, =0 ijego najblizszym otocze-
niu) kurs realny jest przyrostostacjonarny ( p, =1), model (2.4)—(2.5) redukuje
si¢ do postaci (dla D =1):

Aqt = (51 _1)qt—l '{1_ exp(—quHz)}q- & (213)

Kapetanios i in. (2003) zauwazaja, ze test pierwiastka jednostkowego sprowadza
si¢ wowczas do testowania hipotezy &, =0 (wobec alternatywy 6, >0), gdyz
w takim przypadku rownanie (2.13) opisujace zachowanie kursu realnego
W rezimie zewnetrznym redukuje si¢ do $ciezki losowej, a to oznaczatoby, ze ta
ostatnia opisuje kurs realny w obu rezimach. Przeprowadzenie bezposredniego
testu hipotezy 6, =0 nie jest jednak mozliwe ze wzgledu na nieidentyfikowal-
no$¢ parametru p,. I w tym przypadku rozwigzaniem jest rozwinigcie funkcji
(2.13) w szereg Taylora co po uwzglednieniu opdznien prowadzi do nastepujacej
regresji pomocniczej:
KSS 3

AY, =¥, + YA + & (2.14)

W tescie o =0 wobec hipotezy «/* <0 (tj. stacjonarnoéci w rezimie zew-
netrznym) wykorzystywany jest iloraz t. =@/ /6(*®); wartosci kryty-
czne — podobnie jak w tescie ADF — sg wyznaczane symulacyjnie.

Prostota testu KSS sprawia, ze jest on obecnie jednym z najpowszechniej
stosowanych narzedzi w analizach stacjonarno$ci kursow realnych. Kapetanios
i in.(2003) prezentuja zastosowanie testu KSS w badaniach stacjonarnosci 10
realnych kurséw walutowych wzgledem dolara USA (proba 1957:1-1998:4,
CPI). Jak wynika z przeprowadzonych badan, wykorzystanie liniowych testow
ADF prowadzi do odrzucenia hipotezy o obecnosci pierwiastka jednostkowego
tylko w dwoch przypadkach, podczas gdy test KSS pozwala na identyfikacje 6
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kursow globalnie stacjonarnych. Bahmani-Oskooee i in. (2007) analizuja 25
kursow realnych wzgledem dolara USA (1973:01-2005:09) i w 14 przypadkach
odrzucajg hipotezg zerowa. Podobne wyniki zawiera praca Wu i Lee (2008),
gdzie niestacjonarnos¢ kurséw realnych jest odrzucana w przypadku wigkszosci
walut krajow rozwinigtych i w niektérych przypadkach kursow walut krajow
rozwijajacych si¢. Arghyrou i Gregoriou (2008) proponuja korekte wartosci
krytycznych testu KSS w celu uwzglgdnienia potencjalnych odchylen rozktadu
sktadnika losowego ¢ od rozktadu normalnego, ale i w takim przypadku obec-
no$¢ pierwiastkow jednostkowego w wigkszosci kursow walut krajow G7
i kursie euro wzgledem dolara USA jest zazwyczaj odrzucana (11 wariantow na
14 analizowanych, proba miesigczna i kwartalna 1973-2005). Z kolei Tsong
(2011) sugeruje uogodlnienie testu KSS polegajace na uwzglednieniu zmiennych
stacjonarnych xZ (covariates), k=1,...,K, skorelowanych ze skladnikiem
losowym & w rownaniu (2.14):

AQ, =07, + XY A + DGR X +E (2.15)
Badane sg wtasnosci kursow realnych 15 walut najwigkszych krajow azjatyckich
wzgledem dolara USA (préba 1973:1-2007:4, CPI), a rolg x, pehi inflacja
krajowa lub inflacja w USA. W 13 przypadkach Tsong (2011) znajduje podsta-
wy do odrzucenia hipotezy 0 obecnosci pierwiastka jednostkowego.

Praktyczne wykorzystanie testu KSS wigze si¢ z przyjeciem kilku dodatko-
wych zatozen. Po pierwsze, Kapetanios i in. (2003) zauwazaja, ze moc testu
KSS jest mniejsza w pordwnaniu z mocg testu ADF w otoczeniu zera, tj. w tych
przedziatach zmienno$ci kursow realnych, w ktorych ta ostatnia jest dobrze
opisywana przez $ciezke losowa. To oznacza, ze odrzucenie hipotezy zerowej
w tescie KSS wymaga obecno$ci w probie pewnej minimalnej liczby obserwacji
odpowiednio oddalonych od zera, a to z kolei moze prowadzi¢ do pytan 0 wra-
zliwo$¢ testu KSS na obecno$¢ relatywnie malej liczby obserwacji nietypowych.
Po drugie, test KSS jest konstruowany przy zatozeniu D=1 co w przypadku
wykorzystania danych o wyzszej czestotliwosci moze by¢ rozwigzaniem nad-
miernie restrykcyjnym. Norman (2009) wykazuje wprawdzie, ze dla réznych
przesunig¢¢ sprawdziany testu KSS sg zbiezne do tego samego rozktadu, ale pod-
kresla jednoczesnie, iz moc testu KSS jest mniejsza, gdy zamiast wlasciwego
przesunigcia przyjmowane jest arbitralnie D =1. Rozwigzaniem rekomendowa-
nym jest wowczas wykorzystanie modelu:

0, = 0,0, + X57AG + & (2.16)

1 jego uogolnien analogicznych do (2.14).

84



I1. Parytet sity nabywezej a koszty transakeyjne — podejscie nieliniowe

Wykorzystanie testu KSS nie jest jedynym rozwigzaniem, ktore umozliwia
testowanie obecnosci pierwiastkow jednostkowych wobec hipotez alternatyw-
nych zaktadajacych nieliniowo$¢ procesow generujacych kursy realne. Konku-
rencyjne rozwigzania polegaja, na przyktad, na wzbogaceniu analizy ESTAR
0 elementy analizy integracji utamkowej (np. Smallwood, 2005; Boutahar i in.,
2009). Inne podejscia polegaja na zastosowaniu roznych modyfikacji logistycz-
nego modelu gtadkiego przejscia (logistic smooth transition autoregressive
model, LSTAR; Granger i Terésvirta, 1993; van Dijk i in., 2002; Bruzda, 2007).

1,0
0,9 -
0,8
0,7
0,6
0,5
0,4
0,3
0,2
0,1
0,0

—— LSTARL(5)

Rysunek 2.2. Logistyczna funkcja przejscia LSTAR1 S(6,;0)

Logistyczna funkcja przejscia LSTARI:
S(ez;cz) =(1+ EXp(—HZ (qt—l _Cz)))il (2.17)
ktorej whasnosci sg nastepujace:

0 da{qg,—-cC}—>—o

S(ez;cz): % {qt—l _Cz}:O (218)
1 {qt—l - Cz}_> +©

pozwala na identyfikacj¢ dwoch reziméw walutowych, ktoérych pojawienie
determinuje przewartosciowanie <0 lub niedowartosciowanie >0 kursu
realnego, ktore sg obliczane wzgledem poziomu réwnowagi C, =0 (rys. 2.2).
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Sollis i in. (2002) wykorzystuja zmodyfikowany logistyczny model STAR (dla
P =1)

Aqt :{(51 _1)qt—1}' ((1+ exp(_azzqtzfl)il) + & (219)

Liev i in. (2002) rozwazajg wariant modelu STAR, w ktéorym zmiany rezimu na-
stepujg wzgledem modutu opdznionego kursu realnego (absolute LSTAR):

Ag, ={(p, ~Da..}- (A +expE6Z]a ) ™) + &, (2.20)

za$ Bec 1 in. (2004b) analizuja model dopuszczajacy istnienie kilku reziméw
(multiple regime STAR):

Aqt z{(ﬁl _l)qt—l}'{(1+ exp(—6’2 qt—l)il) + (1+ exp(az qtfl)il)}"' & (2-21)

Cechg wsp6lng modelu ESTAR (2.4)—2.5) i powyzszych trzech wariantow
modelu LSTAR (oraz rozwazanych wcze$niej modeli TAR) jest zatozenie syme-
trii z jaka nastgpuja dostosowania kursu realnego w kierunku punktu rownowagi
g =0. Mozliwo$¢ jego uchylenia pojawia si¢ w logistycznych modelach STAR
drugiego stopnia (LSTARZ2, rys. 2.3):

S(Hz ; C; 1C22) = (1+ exp(_ez (qt—l - C;)(qt—l - sz)))il (2-22)

w ktorych rezim wewnetrzny znajduje si¢ pomiedzy punktami C; i C> .
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—— LSTAR2(25) —— LSTAR2(250)

Rysunek 2.3. Logistyczna funkcja przejscia LSTAR2 S(é,;c;,c2) dla ¢; =0,50 i ¢; =-0,25
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Réwniez zalozenie o réwnos$ci szybkosci z jakimi kurs realny grawituje
w kierunku poziomu PPP w reakcji na szoki aprecjacyjne i deprecjacyjne moze
budzi¢ kontrowersje. Wprawdzie cytowani Taylor i in. (2001) prezentuja wyniki
symulacji stochastycznych wskazujace na symetri¢ oszacowan potokresow
wygasania, jednak ta ostatnia jest bezposrednig konsekwencja zatozen przyje-
tych w eksperymentach symulacyjnych, w ktorych szoki sa definiowane jako
odleglosci kursu realnego od poziomu réwnowagi. Rozrdznienia pomiedzy
szokami ujemnymi i dodatnimi dokonuja natomiast Baum i in. (2001) 1 przed-
stawiaja wyniki jednoznacznie wskazujace na istnienie asymetrii w reakcjach
kursow realnych. Cytowany juz Nakagawa (2010) formutuje podobne wnioski
na podstawie analiz prowadzonych w modelach T-VEC.

Jednoznaczne wskazanie teoretycznych podstaw asymetrii w reakcjach kur-
sow realnych na szoki aprecjacyjne i deprecjacyjne jest o tyle ktopotliwe, ze wy-
maga rozszerzenia modelu PPP o dodatkowe zatozenia, a kryteria identyfikacji
tych ostatnich nie sa klarowne. Przeglad literatury pozwala jednak na wyrdznie-
nie dwoch najwazniejszych nurtow w badaniach empirycznych. Pierwszy z nich
wigze potencjalne asymetrie w dostosowaniach kursow realnych ze stopniem
otwartoséci gospodarki. Argumentacja jest nastepujaca. Aprecjacja walut krajow,
ktérych gospodarki sg w duzym stopniu uzaleznione od eksportu, bedzie mniej
trwata niz deprecjacja, gdyz spadek konkurencyjnos$ci cenowej zmusi wiadze
gospodarcze do podjecia kontrakcji majacej na celu oslabienie waluty krajowe;.
Na mozliwo$¢ istnienia takiego mechanizmu wskazujg Sollis i in. (2002) i pod-
kreslaja jednoczesnie, ze jego symptomy sa obecne w kursach realnych walut
krajow uprzemystowionych wzgledem dolara USA. Dutta i Leon (2002) przed-
stawiajg inne wyjasnienie dla kursow walut krajow rozwijajacych sig¢: poniewaz
wiekszo$¢ krajow rozwijajacych si¢ dotyka problem duzego zadluzenia zagrani-
cznego, wladze gospodarcze z wigksza determinacja przeciwdziatajg nadmiernej
deprecjacji, ktorej skutkiem bytby wzrost kosztow zwigzanych z obstugg dtugu
(por. takze Leon i Narajan, 2005).

Sollis (2009) rozwaza uogodlnienie testu KSS na przypadek asymetrycznych
dostosowan kurséw realnych do poziomu zgodnego z parytetem sity nabywczej
walut — hipoteza zaktadajaca obecno$é¢ pierwiastka jednostkowego jest testowa-
na wobec alternatywy, ktora jest jednocze$nie model ESTAR lub asymetryczny
model ESTAR (asymmetric ESTAR, AESTAR). Punktem wyj$cia analizy jest
model autoregresyjny bedacy ztozeniem modeli ESTAR i LSTAR1:

Aqt ={S(92;C2)(51R _1) + (1_ S(ez;cz))(ﬁlL _l)}qt—l ’
-{1—exp(—91q[,12)}+ & (223)
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Analiza jest prowadzona przy kilku mato krepujacych i powszechnie akceptowa-
nych zalozeniach. Restrykcja ¢, =0 w modelu ESTAR implikuje przyrostosta-
cjonarnos$¢ kursu realnego (dla p, =1 w réwnaniu (2.4)) w punkcie rownowagi
PPP. ZatozZenie ¢, =0 w modelu LSTARI zapewnia z kolei, Ze analiza poten-
cjalnych asymetrii w dostosowaniach kursu realnego jest prowadzona wzglgdem
kursu spdjnego z PPP.
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Rysunek 2.4. Funkcja przejécia w modelu AESTAR(6,,6,)dla p-=01i p° =08

Wrtasnosci modelu (2.23) sa nastgpujace (por. rys. 2.4): w punkcie ¢, =0,
niezaleznie od wartosci funkcji S(6,;0), kurs realny jest generowany przez
sciezke losowa AqQ, = ¢,. Poniewaz funkcja LSTAR1 spelnia warunki (2.18),
ujemne odchylenia kursu realnego (aprecjacja) prowadza do sytuacji, w ktorej
tempo jego dostosowan do poziomu réwnowagi jest w wigkszym stopniu deter-
minowane przez parametr p,"; dodatnim odchyleniom q towarzysza dostoso-
wania w wiekszym stopniu zalezne od warto$ci parametru p,*. W uproszczeniu
powyzsze zalezno$ci mozna zapisac nastepujaco:

Ag = {(/31; -0q,+& da g ——o (2.24)

(pl _1)qt—1 + & dla gy >+

Warunki globalnej stacjonarno$ci kursu realnego sg speione, gdy p —1<0,
ol =1<01i6,>0.
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Podobnie jak w tescie KSS bezposrednie wykorzystanie modelu (2.23)
W testowaniu stacjonarno$ci kursu realnego nie jest mozliwe ze wzgledu na
nieidentyfikowalno$¢ parametrow p i p°. I w tym przypadku rozwigzanie
polega na rozwinigciu modelu (2.23) w szereg Taylora, konstrukcji regresji
pomocniczej 1 testowaniu restrykcji zerowych naktadanych na jej parametry.
Sollis (2009) wykazuje, ze asymetryczny test KSS (asymmetric KSS, AKSS) jest

rownowazny testowi hipotezy o = a**® =0 w réwnaniu pomocniczym:
AKSS ~3 AKSS 4 S-1°~
Ady =0, "0, +a, Qo+ 20V AG +E (2.25)

Brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej wskazuje, iz kurs realny jest
generowany przez Sciezke losowa. Odrzucenie hipotezy zaktadajacej obecnosé¢
pierwiastka jednostkowego nie rozstrzyga, czy wlasciwa reprezentacja procesu
generujacego  jest model ESTAR, czy jego wariant asymetryczny AESTAR.
Dyskryminacja miedzy modelami ESTAR i AESTAR wymaga weryfikacji
hipotezy p| = p*, co sprowadza si¢ do testu restrykcji zerowej o) =0 za
pomoca standardowego testu F . Odrzucenie hipotezy «,"*® =0 jest wystarcza-
jaca przestanke do zastgpienia modelu ESTAR modelem AESTAR; warunkiem
zastosowania testu F jest ujemna warto$¢ parametru o, gdyz tylko wtedy
kurs realny jest stacjonarny i mozna stosowaé standardowe metody wnioskowa-
nia statystycznego.

Empiryczne zastosowania testu AKSS w badaniach kurséw realnych
prezentujg Sollis (2009) i McMillan (2009). W pierwszej pracy analiza obejmuje
kursy walut skandynawskich wzglgdem dolara USA w okresie 1973:1-1998:4
(indeks CPI). Wyniki testow KSS nie dajg podstaw do odrzucenia hipotez zakta-
dajacych obecno$¢ pierwiastkdw jednostkowych, jednak zastosowanie AKSS
i testu symetrii dostosowan kursow realnych wskazujg na stacjonarno$¢ korony
norweskiej 1 szwedzkiej wokot nieliniowej i asymetrycznej $ciezki zgodnej
z predykcjami modeli AESTAR. Wyniki estymacji wspieraja tez¢ o znacznie
wigkszej trwatoSci szokdw, ktorych skutkiem jest deprecjacja waluty kraju
charakteryzujacego si¢ wicksza otwartoscig gospodarki. McMillan (2009) bada
wlasnosci kursow realnych funta szterlinga, franka szwajcarskiego, jena i dolara
kanadyjskiego w okresie 1973:01-2006:12 i marki niemieckiej w okresie
1973:01-1998:12 (indeks CPI). We wszystkich przypadkach testy AKSS odrzu-
caja obecnos¢ pierwiastka jednostkowego na korzy$¢ modeli ESTAR/AESTAR,
za$ testy symetrii nie daja podstaw do odrzucenia hipotezy p" = p jedynie
w przypadku kursu dolara kanadyjskiego.
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4. Krytyka modeli gladkiego przejscia. Podsumowanie

Przeglad zastosowan modeli nieliniowych w analizach parytetu sity nabyw-
czej walut pozwala sformulowaé¢ dwa ogolne wnioski. Po pierwsze, zastosowa-
nie alternatywnych wariantow modeli ESTAR prowadzi do znacznie czgstszego
niz w liniowych modelach AR odrzucenia hipotezy o obecnosci pierwiastka
jednostkowego w procesach generujacych kursy realne. Po drugie, empiryczne
wsparcie znajduje hipoteza, zgodnie z ktdrg szybko$¢ dostosowan kurséw real-
nych do poziomu zgodnego z PPP zalezy od skali obserwowanego dysparytetu,
a jesli ten ostatni jest odpowiednio duzy, to oceny potokresow wygasania HL
okazuja si¢ wielokrotnie mniejsze od wartosci konsensowych Rogoffa. Z tej
perspektywy teza, iz wykorzystanie modeli nieliniowych pozwala na wyjasnie-
nie obu paradokséw PPP, wydaje si¢ uzasadniona. Wnioski przestaja jednak by¢
oczywiste, gdy zwroci¢ uwage na kilka zdecydowanie rzadziej dostrzeganych
problemoéw zwigzanych z wykorzystaniem modeli ESTAR. Trzy sposrod nich
— interpretacja wynikdw estymacji, kompletno$¢ modelu PPP i praktyczna uzy-
teczno$¢ modeli nieliniowych — wydaja si¢ nie mniej istotne niz mozliwos¢
(satysfakcjonujaco czestego) potwierdzenia globalnej stacjonarnos$ci kursoéw
realnych i uzyskanie akceptowanie matych ocen potokresow wygasania.

Niezaleznie od przekonywajacych przestanek przemawiajacych za zaburza-
jacym arbitraz oddzialywaniem kosztow transakcyjnych, interpretacja wynikow
uzyskiwanych na podstawie modeli ESTAR budzi watpliwosci. MacDonald
(2007, s.71-73) zauwaza, ze niespetnienie zalozenia o neutralnym wptywie
kosztow transportu na arbitraz migdzynarodowy moze by¢ tylko jedng z wielu
przyczyn, dla ktérych akceptacja wniosku o stacjonarnosci kurséw realnych
okazuje si¢ tatwiejsza w modelach nieliniowych. Nie jest jasne do jakiego stop-
nia wyniki uzyskiwane w modelach ESTAR sa konsekwencja niespetnienia
zatozenia o doskonalej substytucyjnosci towaréw krajowych i zagranicznych,
ado jakiego zalezne od instytucjonalnych i prawnych ograniczen arbitrazu.
Ostatecznie, interpretacja wynikoéw uzyskiwanych na podstawie modeli nielinio-
wych jest mato klarowna (black box), co ostabia teze o nieliniowym charakterze
modelu PPP. Podobne zastrzezenia formutuje Sollis (2009), ktory podkresla, ze
wykorzystanie modeli ESTAR (wzglgdnie AESTAR) prowadzi do czgstszego
potwierdzenia hipotezy PPP, ale nie pozwala rozstrzyga¢ o przyczynach nieli-
niowosci realnych kursow walutowych.

Watpliwosci interpretacyjne narastaja, gdy potencjalng nieliniowo$¢ modelu
PPP powigza¢ z procesami obserwowanymi na rynkach finansowych. Taylor
i Allen (1992) argumentuja, ze niewielkie odchylenia kursu realnego od pozio-
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mu réwnowagi moga by¢ postrzegane przez wiladze monetarne i uczestnikow
rynku walutowego jako nieistotne (co okres$la rezim wewnetrzny, w ktorym kurs
jest niestacjonarny) i tylko nadmierne rozbieznosci mi¢dzy kursem rynkowym
a jego poziomem réwnowagi bedg indukowac dostosowania sprowadzajace kurs
na $ciezke zgodng z tzw. zmiennymi fundamentalnymi. Kilian i Taylor (2003)
oraz Schnatz (2006) zwracajg uwage na potencjalne skutki heterogenicznosci
uczestnikow rynkow walutowych. Obecno$¢ inwestoréw podejmujacych decyzje
na podstawie analizy technicznej implikuje niestacjonarno$¢ kursu realnego,
jesli tylko jego odchylenia od poziomu rownowagi s3 niewielkie. Wraz ze wzro-
stem dysparytetu coraz wigkszego znaczenia nabierajg jednak analizy uwzgle-
dniajgce wahania zmiennych fundamentalnych. Okreslenie kursu rownowagi jest
niemozliwe lub skrajnie klopotliwe ze wzgledu na wielo$¢ alternatyw, jednak
nie zmienia to faktu, ze przekroczenie pewnego granicznego poziomu dysparyte-
tu jest czynnikiem homogenizujacym oczekiwania rynkowe, a skutkiem — poja-
wienie si¢ silnych dostosowan kursu w kierunku przedzialu wartosci wyznacza-
nego przez zmienne fundamentalne.

Zastapienie kosztowej interpretacji frykcji rynkowych zaburzajacych arbi-
traz interpretacja ktadaca silniejszy akcent na procesy obserwowane na rynku
finansowym natychmiast prowadzi do pytania o kompletno$¢ modelu PPP lub
— alternatywnie — o uzasadnienie dla ograniczenia analizy realnych kurséw
walutowych wytacznie do proceséw obserwowanych na rynkach towarowych,
bez uwzglednienia roli rynkéw kapitalowych. Przyjmujac jeszcze inny punkt
widzenia mozna postawi¢ pytanie, czy nieliniowo$¢ realnych kursow waluto-
wych jest ich immanentng cecha, czy tez moze konsekwencja nieuwzglednienia
w analizach zmiennych oddziatujacych na kursy realne w krotszych horyzontach
czasowych. Przestanki przemawiajace za rozwazeniem tej drugiej mozliwosci sa
przekonywajace. Sollis (2005) i Cushman (2008) wykazuja, ze rozszerzenie
réownania (1.29) wykorzystywanego w tescie ADF o nieliniowy trend determini-
styczny jest rozwigzaniem, ktore z jednej strony pozwala na odrzucenie obec-
nosci pierwiastka jednostkowego, a z drugiej — umozliwia konstrukcje modelu,
w ktérym dostosowania kursow realnych majg charakter liniowy. Obstfeld
(1993) argumentuje, ze naturalnym wyja$nieniem obecno$ci trendow w realnych
kursach walutowych jest mechanizm Balassy-Samuelsona, za$ Sager (2006)
pokazuje, ze rozszerzenie modelu PPP o zmienne aproksymujace efekt BS i rela-
tywne wskazniki terms of trade sprawia, ze statystyczne potwierdzenie nielinio-
wosci kursow realnych w ramach modeli ESTAR staje si¢ problematyczne.
McMillan (2009) zauwaza, ze asymetria w modelach ESTAR moze wynikaé nie
tylko z roznic instytucjonalnych, ale rowniez ze zignorowania wptywu na kursy
realne przesuni¢¢ w fazach cykli koniunkturalnych i/lub pominigcia w analizie
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zwigzkow kursow realnych z deficytem na rachunku obrotéw biezacych. Sollis
(2008) uogoélnia analize na przypadek, gdy w procesach generujacych kursy
realne wystepuja zmiany strukturalne. Badanie jest prowadzone w ramach
modeli gladkiego przej$cia o zmiennych w czasie para-metrach (time-varying
smooth transition autoregressive model, TV-STAR, Lundbergh i in., 2003),
ktére umozliwiajg nie tylko testowanie liniowosci, ale rowniez weryfikacje hipo-
tez zaktadajacych prawdziwo$¢ procesu autoregresyjnego ze zmianami struktu-
ralnymi (TV-AR) wobec alternatyw dopuszczajacych jednocze$nie procesy
ESTAR i TV-AR. Wyniki wskazuja, ze w przypadku 6 (z 11 badanych) kursow
walut krajow uprzemystowionych nie istnieja podstawy do odrzucenia hipotez
zaktadajacych ich liniowo$¢ i zmiany strukturalne na korzys¢ hipotez zaktadaja-
cych nieliniowo$¢ dostosowan.

Trzecim watkiem, na ktory nalezy zwrédci¢ uwage w krytyce modeli nieli-
niowych jest ich ograniczona uzytecznos¢. Kilian i Taylor (2003) pokazuja, ze
prognostyczne wtasno$ci modeli ESTAR s3g satysfakcjonujace w tym sensie, ze
w horyzoncie 2-3 lat btedy prognoz wyznaczonych za ich pomocg sa wyraznie
mniejsze od btedow prognoz generowanych przez Sciezke losowa, lecz nie jest
to wynik przekonywajacy jesli wzig¢ pod uwagg, Ze uczestnicy rynku walutowe-
g0 s3 najczesciej zainteresowani prognozami krotkookresowymi. Nie jest row-
niez jasne dlaczego wtasnosci modelu dopuszczajacego przyrostostacjonarnosé
kursu realnego w rezimie wewnetrznym sg w krotkim horyzoncie czasowym
wyraznie gorsze od wiasnosci $ciezki losowej. Problem nie jest bynajmniej
btahy. Boero i Marrocu (2002) oraz Rapach i Wohar (2006) potwierdzaja, ze
wykorzystanie modeli nieliniowych nie zwigksza precyzji prognoz ex ante.



Rozdzial 111
ANALIZA KOINTEGRACJI W MODELU PARYTETU
SILY NABYWCZEJ WALUT

Wprowadzenie

Analiza skointegrowania kursu nominalnego z cenami krajowymi i zagra-
nicznymi jest podejéciem alternatywnym do testowania stacjonarnosci realnych
kursow walutowych. Korzysci zwigzane z zastosowaniem procedur kointegra-
cyjnych sa powszechnie znane. Koncentrujac si¢ tylko na najwazniejszych nale-
zy wskaza¢ mozliwo$¢ przeprowadzenia testow stabej egzogenicznos$ci rozwaza-
nych w modelu parytetu sily nabywczej walut zmiennych nominalnych, ktora
pozwala na rozstrzygnigcie, czy model parytetu sity nabywczej walut istotnie
opisuje wahania kursu nominalnego, czy tez powinien by¢ interpretowany jako
system opisujacy ceny krajowe jako funkcje kursu nominalnego i cen zagranicz-
nych. Rownie wazna jest mozliwo$¢ testowania restrykcji symetrii oraz restryk-
cji proporcjonalnosci naktadanych arbitralnie w testach pierwiastkow jednostko-
wych.

Z przegladu badan empirycznych omawianych w dalszej czesci rozdziatu
wynika jednoznacznie, ze w zdecydowanej wigkszosci przypadkoéw restrykcje
symetrii i proporcjonalnosci sa odrzucane, co jest posrednim dowodem na
niestacjonarno$¢ kurséw realnych. Wyniki badan wskazuja réwniez na niemoz-
no$¢ jednoczesnego potwierdzenia skointegrowania zmiennych nominalnych
i nalozenia restrykcji proporcjonalnosci, co w wiekszosci przypadkoéw prowadzi
do przeformutowania hipotez badawczych towarzyszacych konstrukcji modelu
PPP. Zgodnie z interpretacja zaproponowang przez Patela (1990) i MacDonalda
(1993) zalozenia przyjmowane w modelu parytetu sity nabywczej walut sa na
tyle restrykcyjne, ze akceptacja warunku proporcjonalno$ci w empirycznych
modelach PPP powinna by¢ postrzegana bardziej jako wyjatek niz regula. Idea
Patela (1990) i MacDonalda (1993) jest nadal obecna w literaturze, gdyz nawet
w najnowszych analizach skointegrowania kurséw nominalnych z cenami
krajowymi 1 zagranicznymi przyjmuje si¢ zazwyczaj, ze do spetnienia hipotezy
parytetu sity nabywczej walut w wersji stabej (weak-form PPP) wystarczaja
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jedynie pozytywne wyniki testow kointegracji i zgodne z oczekiwaniami znaki
oszacowan parametroéw rownowagi, przy czym oceny tych ostatnich moga
znacznie 16zni¢ si¢ od wartosci 1 i —1 implikowanych przez model PPP w wersji
mocnej (strong-form PPP).

Niezaleznie od faktu, ze zdecydowana wigkszo$¢ najnowszych analiz koin-
tegracyjnych nadal ogranicza si¢ do konstrukcji modelu PPP w wersji stabej,
reinterpretacje modelu PPP zaproponowang przez Patela (1990) i MacDonalda
(1993) mozna podda¢ powaznej krytyce.

Po pierwsze, niemozno$¢ konstrukcji modeli PPP w wersji mocnej moze
wynika¢ z faktu, ze w krotszych okresach o wahaniach kursow walutowych
wspoétdecyduja zmienne nicobecne w modelu PPP. Krytyka jest zatem zbiezna
ze sformutowang w poprzednim rozdziale w odniesieniu do modeli nielinio-
wych: jesli czestsze odrzucenie hipotezy o obecnosci pierwiastkow jednostko-
wych w realnych kursach walutowych w modelach nieliniowych jest skutkiem
niekompletnosci specyfikacji modeli liniowych, to rowniez niemozno$¢ kons-
trukcji modelu PPP w wersji mocnej moze wskazywaé na niekompletno$é¢ spe-
cyfikacji.

Po drugie, analizy kointegracyjne modelu PPP s3 prowadzone przy zatoze-
niu, iz kursy nominalne oraz ceny krajowe i zagraniczne sa generowane przez
procesy stochastyczne I(1), co jest konsekwencjg apriorycznego, zazwyczaj
rutynowego, przyjecia hipotezy racjonalnych oczekiwan (rational expectations
hypothesis, REH). Podstawowy zarzut jaki mozna sformutowa¢ w odniesieniu
do zdecydowanej wiekszosci kointegracyjnych analiz modelu PPP wynika zatem
z faktu, ze ignorowany jest w nich przypadek, gdy zmienne nominalne sg gene-
rowane przez procesy 1(2) lub tez wykazuja bardzo silne cechy zmiennych zinte-
growanych w stopniu drugim. Teoretycznego uzasadnienia dla uogodlnienia ana-
liz na przypadek, gdy kursy nominalne i realne wykazuja cechy zmiennych 1(2)
dostarcza fundamentalna praca Frydmana i Goldberga (2007), w ktorej hipoteza
racjonalnych oczekiwan jest konfrontowana z hipoteza gospodarki niedoskonatej
wiedzy (imperfect knowlege economics hypothesis, IKE). Implikacje hipotezy
IKE sa bardzo powazne, gdyz w warunkach gospodarki niedoskonatej wiedzy
wnioski formulowane na podstawie standardowych modeli uwzgledniajacych
obecnos$¢ wytacznie zmiennych I(1) staja si¢ niekonkluzywne, zas w modelach
ze zmiennymi 1(2) niemozliwa okazuje si¢ nie tylko identyfikacja warunkow
rownowagi wynikajacych z modelu PPP w wersji mocnej, ale rGwniez warun-
kow rownowagi spojnych z modelem PPP w wersji stabe;j.

W dalszej czg$ci rozdziatu Il przedstawiono wyniki analiz kointegracyj-
nych prowadzonych przy zalozeniu zintegrowania zmiennych nominalnych
W stopniu pierwszym, a nastepnie omowiono model Frydmana i Goldberga
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(2007), model wektorowej korekty btedem ze zmiennymi 1(2) oraz strukture
relacji kointegrujacych, ktére mozna zidentyfikowa¢ w modelu PPP przy zato-
zeniach IKE.

1. Standardowa analiza kointegracji w modelu PPP — metody i wyniki
empiryczne

Najpowazniejsze zastrzezenia wobec najwczesniejszych empirycznych
modeli parytetu sity nabywczej (m.in. Frenkel, 1978 i Krugman, 1978; por.
rozdz. I, pkt 2.1) wynikajg stad, Ze ignorowane sa w nich wlasnos$ci procesow
stochastycznych generujacych kurs nominalny i ceny, podczas gdy niestacjonar-
nos$¢ jednej z tych zmiennych uniemozliwia przeprowadzenie klasycznego wnio-
skowania statystycznego w ramach modelu (1.25). Przyczyng jest zbieznos¢
standardowych statystyk testowych do nieznanych rozktadow prawdopodobien-
stwa (por. Granger i Newbold, 1974; Engle i Granger, 1987). Nalezy rowniez
zauwazy¢, ze w szczegblnym, z praktycznego punktu widzenia mato prawdopo-
dobnym przypadku stacjonarnosci kursu nominalnego i cen, problem weryfikacji
hipotezy PPP nie istnieje, gdyz kurs realny bedacy liniowa kombinacjg zmien-
nych stacjonarnych musi by¢ stacjonarny, a jego dostosowania beda przebiegaty
wokot poziomu zgodnego z parytetem.

W warunkach niestacjonarno$ci zmiennych nominalnych, ktéra w praktyce
mozna traktowaé jako regute bez wyjatkow (szersza dyskusja w: Majsterek,
2008), weryfikacja modelu PPP wymaga przeprowadzenia pelnej analizy kointe-
gracyjnej systemu obejmujacego kurs nominalny, ceny krajowe i ceny zagrani-
czne. Przypomnijmy, ze skointegrowanie zmiennych x, ~ 1(d) oraz y, ~1(d)
zachodzi wtedy, gdy istnieje ich kombinacja liniowa zintegrowana w stopniu
d —b (np. Granger, 1981; Engle i Granger, 1987; takze: Majsterek, 2008, s. 25;
Welfe, 2009, s. 372-372):

(% +9,Y,) ~ 1(d—Db) (3.1)
gdzie:

¢ =@, @,] — wektor kointegrujacy,

b,d=12,...,

d=>b.

Poniewaz w praktyce zmienne nominalne sg zintegrowane w stopniu co
najwyzej drugim, weryfikacja hipotezy 0 skointegrowaniu kursu nominalnego
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Z cenami krajowymi i zagranicznymi wymaga rozwazenia przynajmniej trzech
przypadkow:

(i) kointegracji CI(d,b)=CI(1,1), gdy istnieje stacjonarna kombinacja
zmiennych zintegrowanych w stopniu pierwszym [¢,, @,, ¢, 1[0, P, p;1 ~ 1(0),

(i) kointegracji Cl(2,2), gdy zmienne nominalne sg generowane przez
procesy 1(2), ale ich kombinacja ¢y, [b;, p;, p, ]’ jest stacjonarna, oraz

(iii) kointegracji wielomianowej, gdy poziomy zmiennych nominalnych 1(2)
laczy zalezno$¢ kointegracyjna typu Cl(2,1), [¢, ¢, @]1b, p,p 1 ~1Q),
i dopiero rozszerzenie relacji kointegrujacej Cl(2,1) o przyrosty zmiennych
nominalnych pozwala znalez¢ relacj¢ spelniajacg warunek stacjonarnosci,
[0, 0, 9310, P, BT +[6,. 5, 5,]1AD, A P, ART +...~ 1(0) (szersza dyskusja
w tym rozdziale w punkcie 3).

Przeglad badan wskazuje, ze niezaleznie od wykorzystywanych metod esty-
macji wektoréw kointegrujacych najwczesniejsze analizy skointegrowania kursu
nominalnego z cenami krajowymi i zagranicznymi sprowadzaly si¢ do estymacji
réwnania rownowagi znormalizowanego wzgledem kursu nominalnego™:

bt zﬂz P, _ﬂSp:+lL‘+gt (3-2)

a nastgpnie testow restrykcji symetrii 8, = 3, i proporcjonalnosci S8, = 3, =1.

W wigkszos$ci przypadkow oszacowania parametrow znacznie odbiegaty od
implikowanych przez model PPP elastycznoéci jednostkowych. Co wigcej,
niemozliwe okazywato si¢ natozenie na parametry S, i S, nie tylko warunku
proporcjonalnosci (co w $wietle wynikow testow stacjonarno$ci kursow real-
nych nie zaskakuje), ale rbwniez znacznie mniej restrykcyjnego warunku syme-
trii cen, czego ostatecznym skutkiem byly powazne problemy interpretacyjne.
Czgéciowe wyjasnienie tych ostatnich przedstawit Patel (1990), ktory rozwazyt
prosta modyfikacje modelu PPP polegajaca na uwzglednieniu kosztow transpor-
tu generujacych narzuty n* i n w imporcie, b® = p—(1+n")p", i eksporcie,
b =(@+n)p— p . Przy upraszczajagcym zatozeniu, ze kurs rynkowy jest $rednig
arytmetyczng z b® i b" rownanie PPP jest nastepujace:

b, :(1+gj- P, —(1+n?]- P, +u+E, (3.3)

a to oznacza, ze przy niezerowych kosztach transportu oceny parametréw p,
i B, wrownaniu (3.2) beda wigksze od jednosci (por. takze: MacDonald, 2007,
S. 52-53). Jesli narzuty z tytulu kosztow transportu sa w przyblizeniu réwne,

! Przypadki normalizacji rownania (3.2) wzglgdem cen krajowych sg rzadsze.
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nalezy oczekiwa¢ empirycznego potwierdzenia restrykcji symetrii, S, = 5, >1.
Ta ostatnia zostanie jednak odrzucona w przypadku znacznych réznic miedzy
wagami wykorzystywanymi do wyznaczenia agregatowych indekséw (por. row-
nanie (1.15)). Podsumowujac, konsekwencjg uchylenia zatozen o nieistotnym
wplywie kosztow transportu oraz identycznych strukturach koszykow cen jest
brak podstaw do apriorycznego natozenia restrykcji proporcjonalnosci, a to
z kolei oznacza, ze kryterium akceptacji empirycznych modeli parytetu sity
nabywczej walut jest jedynie stacjonarno$¢ ¢, oraz spelnienie nierdéwnosci
B, B; >0. Zgodnie z propozycja MacDonalda (1993) spelienie powyzszych
warunkow potwierdza prawdziwos$¢ parytetu sity nabywczej w wersji stabej
i dopiero spetnienie warunku proporcjonalnosci jest potwierdzeniem hipotezy
PPP w wersji mocnej (por takze: MacDonald i Marsh, 1999, s. 50-52).

Podobnie jak w przypadku testow pierwiastkow jednostkowych, ewolucja
empirycznych modeli parytetu sity nabywczej walut postepowata rownolegle
Z dynamicznym rozwojem metod analizy kointegracyjnej zapoczatkowanym
przez Engle’a i Grangera (1987) i Johansena (1988, 1995a). Dlatego tez nie
zaskakuje fakt. iz we wstepnym etapic uwaga byta skoncentrowana przede
wszystkim na przypadku, w ktorym zaktadano zintegrowanie zmiennych nomi-
nalnych w stopniu co najwyzej pierwszym. Weryfikacji modelu PPP dokonywa-
no poczatkowo w ramach dwustopniowej procedury kointegracyjnej Engle’a
i Grangera (1987), EG, ktora polegata na estymacji parametrow modelu (3.2),
testowaniu stacjonarnosci reszt za pomocg kointegracyjnego testu ADF (Majste-
rek, 1998a; Majsterek i Welfe, 2000a), a nastgpnie — w przypadku nieobecnosci
pierwiastka jednostkowego — konstrukcji modeli ECM kursu nominalnego i/lub
cen krajowych i zagranicznych.

Wyniki empiryczne uzyskiwane w ramach procedury Engle’a-Grangera
okazaly si¢ niesatysfakcjonujace. Prace Endersa (1988), McNowna i Wallace’a
(1989), Johnsona (1990), Kima (1990), Patela (1990), Choudhry’ego i in. (1991)
oraz MacDonalda (1995) sg reprezentatywne dla tego etapu badan modelu PPP.
Ich cecha wspolng jest ograniczenie analizy kointegracyjnej do modeli dwuwy-
miarowych obejmujacych kursy nominalne i ceny relatywne lub ceny krajowe
I ceny zagraniczne przeliczone za pomoca kursu nominalnego na ceny krajowe;
wyjatkami sg prace Patela (1990) i MacDonalda (1995), w ktérych nie natozono
arbitralnie restrykcji symetrii. Badaniami obejmowano kursy bilateralne najwaz-
niejszych walut wzgledem dolara USA, rzadziej — wzglgdem marki niemieckiej
i innych walut (Patel, 1990). Uwzgledniano takze rdznice migdzy rezimami
walutowymi. Corbae i Ouliaris (1988), Patel (1990) i MacDonald (1995) kon-
centrowali si¢ wylacznie na analizie PPP w systemie kursow plynnych, za$ En-
ders (1988), McNown i Wallace (1989) i Johnson (1990) rozszerzyli badania na
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okres obowigzywania systemu z Bretton-Woods. Z kolei Choudhry i in. (1991)
ograniczyli analiz¢ kursu dolara kanadyjskiego wobec dolara USA do krotkiego,
ale jednoczesnie jednorodnego okresu 1950-1961, podczas gdy Johnson (1990)
i Kim (1990) analizowali model PPP wykorzystujac dtugie proby roczne (odpo-
wiednio: 1870-1986 i 1900-1987).

Wyniki zawarte w powyzszych pracach pozwalaja sformutowaé cztery
wnioski.

1. W przypadku ograniczenia badan do rezimu kurséw ptynnych empirycz-
ne potwierdzenie skointegrowania okazato si¢ skrajnie problematyczne. Enders
(1988) zauwaza stabe symptomy skointegrowania w modelu kursu dolara
kanadyjskiego do dolara USA; Patel (1990) potwierdza obecnos¢ wektorow
kointegrujacych w 4 z 15 analizowanych modeli kurséw walut krajow uprze-
mystowionych (dla kurséw marki niemieckiej wzgledem dolara USA, guldena
i jena oraz dla kursu jena do dolara kanadyjskiego); MacDonald (1995) nie znaj-
duje potwierdzenia kointegracji w 9 analizowanych modelach kursow walut
krajow uprzemystowionych. Rozszerzenie badan na okres obowiazywania syste-
mu Bretton-Woods lub zawezenie analizy wylacznie do tego okresu ulatwia
identyfikacje relacji kointegrujacych. Enders (1988) potwierdza skointegrowanie
cen w Japonii i USA, Johnson (1990) identyfikuje relacje kointegrujaca w mode-
lu dolara kanadyjskiego, McNown i Wallace (1989) w modelu dolara kanadyj-
skiego i jena, a Kim (1990) w modelach franka francuskiego, lira, jena i funta
szterlinga.

2. Identyfikacja relacji kointegrujacych byla tatwiejsza w przypadku ureal-
nienia kursow nominalnych indeksami cen hurtowych WPI (McNown i Wallace
(1989), Patel (1990), Kim (1990)), co zwazywszy na znacznie wigkszy udziat
komponentu non-tradables w indeksach CPI i potencjalng obecnos¢ efektu
Balassy-Samuelsona nie jest wynikiem zaskakujacym.

3. Oszacowania parametrow rownania (3.2) znacznie r6znity si¢ od impliko-
wanych przez model PPP elastycznosci jednostkowych, jesli analiza obejmo-
wala rezim kursow pltynnych. W szczegdlnosci, oceny parametréw modelu (3.2)
uzyskane przez MacDonalda (1995) w modelu kursu marki niemieckiej wynosza
odpowiednio 5,6 i 3,3 dla kursu deflowanego CPI oraz 3,1 i 2,3, gdy kurs jest
urealniany indeksem WPI. W modelach innych walut europejskich oceny sa
mnigjsze, jednak nadal na tyle rdézne od jednosci, ze ich akceptacja jest skrajnie
problematyczna nawet przy zatozeniu znacznych kosztéw transportu. Podobne
wyniki prezentuje Patel (1990) dla modeli PPP bez restrykcji symetrii, w Kto-
rych kurs nominalny jest skointegrowany z cenami krajowymi i zagranicznymi.

4. Odchylenia ocen parametrow S, i S, od jednoséci maleja, gdy wykorzy-
stywane sg szeregi czasowe obejmujace dtugie okresy (np. Johnson (1990) i Kim
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(1990)). Wyjasnienie tej regularnosci nie jest ktopotliwe jesli tylko przeksztatci¢
model (3.2) do postaci:

0, :BZ P _53 p: +utE (3-4)
gdzie:

éz ::BZ -1,

ﬁ3 = ﬁ3 -1

Roéwnaniu (3.4) mozna nadac interpretacje zblizong do interpretacji postaci
zredukowanej szerszego systemu opisujacego realny kurs walutowy g, a to
z kolei prowadzi reinterpretacji hipotezy PPP w wersji stabej. Jesli przyjaé, ze
oddzialywanie czynnikow dtugo-, $rednio- i krétkookresowych na kurs realny
(por. rownanie (1.8)) zaznacza si¢ silniej w krotszych okresach i jednoczesnie
oszacowania parametréow £, i [, sa wigksze w krotszych probach, to uzasa-
dniona staje si¢ teza, zgodnie z ktdra ,,narzuty” kosztowe reprezentowane przez
B,p, i B.p, petnia w réwnaniu (3.4) role instrumentéw aproksymujacych
oddziatywanie na kurs realny pominigtych zmiennych. To z kolei oznacza, ze
potwierdzenie hipotezy PPP w wersji stabej powinno by¢ nie tyle celem badan
kur-sow walutowych, co raczej wstgpnym etapem konstrukeji szerszego modelu
strukturalnego. Przyjecie takiej interpretacji modelu (3.4) uzasadnia ponadto
tezg, iz akceptacja hipotezy PPP w wersji stabej oznacza jedynie to, ze w cenach
krajowych p i zagranicznych p” i pominigtych zmiennych |, , My, 1 Sy,
(rownanie (1.8)) obecne sa te same trendy stochastyczne (szersza dyskusja
ponizej w punkcie 2). Mozliwe jest rowniez interpretacja, zgodnie z ktéra odrzu-
cenie stabej wersji hipotezy PPP w badaniach empirycznych gznacza nie tyle
nieobecno$¢ arbitrazu, co niemoznos¢ aproksymowania wahan |, , M, i Sy,
wahaniami indeksow cen krajowych i zagranicznych.

MacDonald (2007, s. 54) podkre$la, ze niemozno$¢ potwierdzenia hipotezy
parytetu sity nabywczej moze wynika¢ z wad procedury EG (Majsterek, 1998a;
Majsterek i Welfe, 2000a), co posrednio potwierdzajg wyniki uzyskiwane w pro-
cedurze kointegracyjnej Johansena (1988, 1995a), w ktorej dopuszcza si¢ endo-
geniczno$¢ wszystkich zmiennych nominalnych. Punktem wyjscia analizy jest
model wektorowej autoregresji (vector autoregressive model, VAR, por. Maj-
sterek, 1998b, 2008; Majsterek i Welfe, 2000b, Welfe (red.), 2013):

(k)t

Yt = Zgzlns Ymyes T Hmy T Emyt (3.5)

gdzie:
Ym — Wektor M zmiennych endogenicznych o wymiarach [M x1],
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Y M x1],

1, — macierz parametrow,

1, :[M xM],

Uy —WYyraz wolny,

&m — skiadnik losowy,

Em [ IMx1], m=1...M,s=1..S, t=1..T.

Izomorficzne, tj. niezmieniajace wlasnosci skladnika losowego, przeksztat-
cenia modelu VAR pozwalaja zapisa¢ go w postaci modelu wektorowej korekty

btedem (vector error correcion model, VEC, takze: cointegrated VAR model,
CVAR, por. Johansen, 19953, rozdz. 4)

Ay(m)t =Y s + ngfrsAy(m)t—s + Ly T Emyt (3.6)

gdzie:
IT=—(1 —>2,T1,) — macierz mnoznikéw dlugookresowych (catkowitych),
IT:[M xM],

I, ==, I1; —macierz parametrow krotkookresowych,

I,:[MxM].
Jesli miedzy zmiennymi Y, zachodza relacje kointegrujace Cl(1,1), macierz
IT ma niepelny rzad i jest mozliwa jej dekompozycja na macierz zawierajaca
V wektorow kointegrujacych £ i macierz « dostosowan do trajektorii wyzna-
czanych przez wektory kointegrujace:

AY iy = A(BYmyea) + Z?:_lrsAy(m)t—s T Himy T Emyt (3.7)

gdzie relacje kointegrujace BY,,, ~1(0), a,B:[M xV]

Standardowe zastosowania kointegracyjnej procedury Johansena w analizie
modelu PPP obejmuja trzy etapy: (i) konstrukcje modelu wektorowej autore-
gresji (3.5) o satysfakcjonujacych wiasnosciach stochastycznych, (ii) testy sko-
integrowania zmiennych, rownowazne testowaniu rzedu macierzy IT, i w przy-
padku potwierdzenia obecnosci relacji kointegrujacych — (iii) testy restrykcji
strukturalizujacych wektory kointegrujace. Poniewaz w modelu PPP lista zmien-
nych endogenicznych jest jednoznacznie okreslona, rozszerzenia jego specyfika-
cji sprowadzajg si¢ do dotaczenia zmiennych deterministycznych, najczesciej
trendu. Skointegrowanie zmiennych jest badane za pomoca testow §ladu Trace
i najwickszej warto$ci wtasnej Max. W przypadku potwierdzenia skointegrowa-
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nia testowane sa restrykcje symetrii, f'=[1,—/,, 5,], i restrykcje proporcjo-
nalno$ci, f'=[1,-1, 1].

Jesli badaniem obejmowane sa rowniez procesy dostosowawcze do $ciezek
rownowagi BY, ., testowane moga by¢ restrykcje zerowe na parametry dostoso-
wan a. W szczegdlnym przypadku, gdy analizowany jest kurs waluty kraju
0 matej i otwartej gospodarce, jest prawdopodobne, ze ceny zagraniczne bgda
zmienng stabo egzogeniczna, o' =[a;,a,,0]. Obecnos¢ zmiennych stabo egzo-
genicznych yf;) pozwala na rozwazenie systemu warunkowego wzgledem y(ﬁ) :

Ay(En)t = aEIB'y(m)H + zg;llrsAy(m)t—s + ®Ay()r<1)t + 4t E(n)t (3.8)

gdzie:
y(En) — wektor zmiennych endogenicznych o wymiarach [M — H x1],
n=1.M-H,
Y, — Wektor zmiennych stabo egzogenicznych o wymiarach [H x1],
h=M-H+1..,.M;
af,T, © —macierze parametroéw krotkookresowych.

Powyzszy szkic standardowej analizy kointegracyjnej w peni ilustruje roz-
wigzania obecne w wickszosci zastosowan procedury Johansena w badaniach
modelu PPP gléwnych walut §wiatowych po zatamaniu systemu Bretton-Woods.
Przeglad najwazniejszych badan obejmujacych m.in. prace Kuglera i Lenza
(1993), MacDonalda (1993), (1995) oraz Cheung i in. (1995) uzasadnia forsowa-
ny przez MacDonalda (2007, s. 52-57) wniosek 0 mocnych empirycznych
podstawach modelu PPP w wersji stabej. Kugler i Lenz (1993) potwierdzaja
skointegrowanie zmiennych nominalnych w 10 (na 15 badanych) modelach kur-
sow bilateralnych wzgledem marki niemieckiej, gdy ceny sg reprezentowane
przez indeksy CPI. MacDonald (1993) analizuje 5 kurséw nominalnych wzgle-
dem dolara USA wykorzystujac indeksy CPI i WPI i tylko w dwoch przypad-
kach nie moze odrzuci¢ hipotez o braku kointegracji (kursy marki niemieckiej
i dolara kanadyjskiego dla cen konsumenta). Podobne wyniki przedstawia
MacDonald (1995) na podstawie analizy kointegracyjnej 9 kursow wzgledem
dolara USA — tylko w przypadku kursu marki niemieckiej i korony szwedzkiej
nie jest mozliwa identyfikacja wektorow kointegrujacych i jest to wynik nieza-
lezny od doboru indeksow cen (CPI lub WPI). Cheung i in. (1995) badajg 7 kur-
sow walut europejskich wzglgdem marki i franka francuskiego w ramach Euro-
pejskiego Systemu Walutowego. Uwzglednienie korekt parytetow (currency
realignments) w okresie 1979:03-1991:12 pozwala na potwierdzenie obecnosci
wektoréw kointegrujacych w modelach 6 kurséw nominalnych (wyjatkiem jest
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kurs lira do franka francuskiego). Fisher i Park (1991) przeprowadzaja szerokie
badanie 55 kursow 10 najwazniejszych walut swiatowych przy wykorzystaniu
indekséw CPI i WPIL. Wnioski sa klarowne: (i) w wigkszo$ci przypadkéw nie
jest mozliwe potwierdzenie skointegrowania zmiennych, gdy role numéraire pe-
i dolar USA, ale (ii) wytacznie z analizy kursow dolara USA i dolara kana-
dyjskiego umozliwia potwierdzenie kointegracji dla 28 (indeks CPI) i 23 (WPI)
sposrod 36 analizowanych kurséw nominalnych.

Cho¢ powyzsze wyniki zdaja si¢ potwierdza¢ poprawno$¢ slabej wersji
modelu PPP, blizsza analiza ocen parametréw modelu (3.2) budzi zdecydowanie
wicksze watpliwosci niz te, na ktore wskazywano w przypadku modeli konstru-
owanych w ramach procedury EG. Zastosowanie procedury Johansena pozwala
na przeprowadzenie testow proporcjonalnosci (co nie jest mozliwe w procedurze
Engle’a-Grangera), a te niemal jednoznacznie odrzucajg restrykcj¢ proporcjonal-
nosci S’ =[L-1, 1] (MacDonald, 1993, 1995; Fisher i Park, 1991). Ponadto
w wielu przypadkach wszelkie proby interpretacji réznic pomiedzy ocenami
parametrow S, i S, a implikowanymi przez model PPP elastyczno$ciami
jednostkowymi staja si¢ nieuzasadnione. Symptomatyczne sa tutaj wyniki
MacDonalda (1995), ktory w zdecydowanej wigkszosci rozwazanych modeli
uzyskuje oceny parametru S, empirycznie nieodréznialne od zera, podczas gdy
oszacowania parametru g, przyjmuja niekiedy nawet wartosci dwucyfrowe.
Bardzo powazne zastrzezenia budzi takze szybkos¢ z jaka nastgpuje rownowa-
zenie wigkszosci systemow, w ktorych zidentyfikowano relacje kointegrujace.
Szacunki MacDonalda (1993) sugeruja, ze w potowie rozwazanych przypadkoéw
tempo powrotu kursu nominalnego na $ciezke definiowang przez rownanie (3.2)
nie przekracza 1% w horyzoncie 1 miesiaca, co oznacza, ze $redni potokres wy-
gasania przekracza 5,5 roku. Z kolei MacDonald (1995) szacuje $rednig wartos$¢
HL na poziomie 3 lat.

Wnhioski ptynace z przegladu analiz kointegracyjnych parytetu sity nabyw-
czej prowokuja pytanie o walory poznawcze stabej wersji modelu PPP, ktore jest
o tyle wazne, Ze istnienie relacji kointegrujacej w systemie VEC obejmujacym
kurs nominalny, ceny krajowe i ceny zagraniczne oznacza jedynie spehnienie
warunku koniecznego stacjonarno$ci kursu realnego. Warunkiem dostatecznym
jest proporcjonalnosé¢ S’ =[1,—1, 1], ktéra jest odrzucana w wigkszosci modeli
empirycznych. Co wigcej, w wielu modelach stacjonarno$¢ kursu realnego nie
zachodzi nawet w przyblizeniu, gdyz oceny parametrow f, i [, znacznie
odbiegaja od jednosci. Z takiej perspektywy korzysci wynikajace z identyfikacji
relacji kointegrujacej wigzacej zmienne nominalne, ktéra nie ma klarownej
interpretacji, wydaja si¢ dyskusyjne.
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2. Kursy walutowe przy racjonalnych oczekiwaniach i w warunkach
gospodarki niedoskonalej wiedzy

Wyniki liniowych testow integracji realnych kursow walutowych, niejed-
noznaczno$¢ konkluzji i trudnosci interpretacyjne pojawiajace si¢ w modelach
nieliniowych oraz nieprzekonywajace wyniki badan skointegrowania kursu
nominalnego i cen sprawiaja, ze ograniczenie analiz do konstruowanego przy
standardowych zatozeniach modelu PPP budzi zasadnicze watpliwosci. Jedno-
cze$nie nielatwo wskaza¢ kierunki w jakich moga ewoluowa¢ empiryczne
analizy modelu PPP. Najbardziej naturalnym rozwigzaniem wydaje si¢ objecie
badaniami kointegracyjnymi prob przekrojowo-czasowych, jednak dotychczaso-
we wyniki sa niesatysfakcjonujace. Pedroni (2004) prezentuje zastosowanie
uogolnionej metody najmniejszych kwadratow (fully modified OLS, FM-OLS,
por. Pedroni, 2000) w analizie kointegracyjnej 25 kurséw walutowych wzgle-
dem dolara USA i znajduje jedynie empiryczne potwierdzenie dla modelu PPP
w wersji stabej. Jest to wynik wpierajacy wnioski z wczesniejszych badan (Pe-
droni, 2001), w ktorych restrykcje proporcjonalnosci kursu nominalnego i cen sg
odrzucane. Z kolei podejscie zaproponowane przez Jacobsona i in. (2008) pole-
ga na zastosowaniu kointegracyjnej procedury Johansena w probach przekro-
jowo-czasowych, jednak i w tym przypadku jednoczesne potwierdzenie skointe-
growania zmiennych nominalnych i akceptacja warunku proporcjonalno$ci
okazuje si¢ problematyczne.

Najwigksze nadzieje na budowe modeli niesprzecznych z parytetem sity
nabywczej walut mozna wigza¢ z najnowszym nurtem badan, w ktoérym standar-
dowe i zgodne z hipoteza racjonalnych oczekiwan zalozenia modelu PPP sa
zastgpowane zatozeniami obecnymi w zaproponowanej przez Frydmana i Gold-
berga (2007) hipotezie gospodarki niedoskonatej wiedzy (por. takze: Frydman
i Goldberg, 2008, 2010).

Punktem wyj$cia analiz Frydmana i in. (2008) jest standardowy monetarny
model kursu walutowego uwzgledniajacy sztywnos¢ cen (por. Dornbusch, 1976;
omowienie modeli monetarnych prezentuje Wdowinski, 2010, rozdz. 5; por.
takze Kelm, 2001; Wdowinski, 2005a; Wdowinski 1 Zglinska-Pietrzak, 2006;
Wdowinski, 2007). Relatywna podaz pienigdza realnego (m—p)—(m —p’)
dostosowuje sie¢ do popytu, ktory jest funkcja zmiennej skalujacej y-—Y
(zazwyczaj dochodu realnego) i stop procentowych i—i" (podstawy specyfikacji
funkcji popytu na pienigdz w: Kelm, 2005):

rnt_m::(pl_p:)+¢FG(yt_yl*)_ﬂ’FG(it_it*) (3-9)
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gdzie:

M*

Am, — Amt* = (;U:!IG - ,UI’;AG*) + (VFMG,t —Vegi)s

Ay, — Ayt* = (/U;G - /u;;) + (Vle,t _Vl;t .
IHIEAG ' /ul,:\AG ' ILIF\EG’ ,ule — stafe,

M M* :
Veos Vee — SzZOKi monetarne,

. y* . .
Vie, Veg — szoki podazowe,
M M* Y Y* H
Veoer Veoer Veorr Veg, ~ N,
¢FG ’/IFG — parametry, ¢FG ’j’FG >0.

Oczekiwania kursowe sa formutowane zgodnie z nieubezpieczonym parytetem
stop procentowych:

E (b.,)-b =i - it* (3.10)
za$ inflacja jest determinowana przez nadwyzkowy popyt i oczekiwania cenowe:
Apt - Apt* = §FG{¢FG (qt - qPPP) e (rl - rt*)}+ Et (Aﬁm - Aﬁ:ﬂ) (3-11)

gdzie kreska wyrdzniono wartosci zmiennych zgodne z warunkami rownowagi
steady state, q”°" — kurs realny w warunkach steady state (stata), q°"" =g~

=i, —E(Ap.,), r, =i, —E,(Ap,,), parametry 8., @r , 77gc > 0. ROwnowaga
na krajowym i zagranicznym rynku towarowym zachodzi, gdy:
q, e =¢|;(1377FG(rt _rt*) (3.12)

Jesli oczekiwania kursowe i cenowe sg formulowane zgodnie z hipoteza racjo-
nalnych oczekiwan, w modelu Dornbuscha (1976) zachodzi parytet realnych
stop procentowych r =r" i spelniony jest parytet sity nabywezej, g, =q~"" .
Podstawowy wniosek ptyngcy z modelu Dornbuscha jest klarowny: spet-
nienie zalozen REH implikuje stacjonarno$¢ realnych kurséw walutowych.
Whioski plynace z badan empirycznych sa jednak inne, gdyz mozliwos¢ identy-
fikacji stacjonarnych kurséw realnych okazuje si¢ co najmniej nieoczywista,
ajesli juz wybrany kurs realny jest istotnie zmienng stacjonarng, to okres jego
powrotu na poziom PPP okazuje si¢ zbyt dlugi, by mozna go zinterpretowac
w ramach modelu monetarnego (3.9)—(3.12). Frydman i in. (2008) zauwazaja, ze
w standardowym modelu Dornbuscha tempa dostosowan kursu nominalnego
i relatywnych cen do pozioméw zgodnych ze steady state sg sobie rowne (a; °):

Abt+1 = _alFG (bt - BtREH) + Et (Ale - Aptil) +
+ @+ alFG//iFG ) /(alFG/lFG ) (VI’!IG,Hl - ¢FGV;G,'{+1) (3.13)
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oraz

AP, — AP =—a (P — P) — (B = P )) + E (AP, —Apy,)  (3.14)

a to z kolei oznacza identyczne tempo réwnowazenia kursu realnego:

AGy ==y (0, = T"") + (+ 0 “Aee) (04 “Aee) Vo — BrcViora)  (3.15)

Przy zatozeniu sztywnos$ci cen dodatni szok monetarny powoduje odchyle-
nie kursu nominalnego i realnego od poziomu PPP, co z kolei prowadzi do
wzrostu popytu i pojawienia si¢ presji cenowej. Wzrost cen relatywnych prowa-
dzi ostatecznie do zréwnania kursu rynkowego z kursem PPP. Latwo zauwazyc¢,
ze system (3.13)—(3.15) pozwala na wyjasnienie przyczyn zblizonych fluktuacji
kurséw nominalnych i realnych: dostosowania b i q przebiegaja podobnie jesli
tylko r6znice miedzy oczekiwaniami inflacyjnymi w kraju i za granicg sg umiar-
kowane. Wyjasnienie drugiego paradoksu PPP w ramach standardowego modelu
Dornbuscha nie jest juz jednak mozliwe. Frydman i in. (2008) wskazuja, ze
Z rownosci parametrow dostosowan i duzych oszacowan potokresow wygasania
HL wynika wniosek o skrajnie spowolnionych (unreasonably sluggish) dostoso-
waniach cen relatywnych, ktore trudno jest zaakceptowa¢ nawet w przypadku
bardzo duzych sztywnosci nominalnych (takze: Rogoff, 1996).

CzeSciowe wyjasnienie dlugich potokresow wygasania w ramach modelu
PPP opartego na hipotezie racjonalnych oczekiwan jest mozliwe w przypadku
zroznicowania szybkosci (delinking) z jakimi zachodza dostosowania kursow
realnych i cen relatywnych. Benigno (2004) oraz Gali i Monacelli (2005), a za
nimi Engel i in. (2008) rozwazaja konsekwencje endogenizacji polityki monetar-
nej, ktora polega na powigzaniu krajowych i zagranicznych nominalnych stop
procentowych z mechanizmami opisywanymi przez regute Taylora. Przy mato
krepujacym zalozeniu, iz poziom krajowych stop procentowych jest dodatkowo
wspotokres§lany przez wahania realnego kursu walutowego, otrzymujemy:

i, = 5,0, + B (AP ) + 16, Y + ey, (3.16a)

I; =B (APL) + 10,y + ey, (3.16D)

gdzie:
y**, vy —krajowa i zagraniczna luka produkcyjna (popytowa),
€,p . €y - bledy popetniane przez wtadze monetarne w kraju i za granica.

Engel i in. (2008) pokazuja, ze przy braku szokéw podazowych odchylenia
kursu realnego od parytetu sa proporcjonalne do btedéw polityki monetarne;j:
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Q. - qPPP =Ten (eMP,t - e:/IP,l) (3.17)

Przy dodatkowym, réwniez mato krepujacym zatozeniu, iz bledy polityki
monetarnej mozna aproksymowa¢ za pomoca procesoOw autoregresyjnych
upr —Cupr = Fen (Bupra —Cupea) &5 0< 9y <1, & ~nid.(0,6°), dostosowa-
nia kursu realnego opisuje rownanie:

AGy = =y (@ =T + 7060 (3.18)

Latwo zauwazy¢, ze w przypadku w pelni elastycznych cen parametrz_, jest
rowny zero, a jego warto$¢ rosnie wraz ze wzrostem sztywnosci cenowych.
Jednoczesnie 7 nie wplywa na szybko$¢ rownowazenia kursu realnego wokot
poziomu zgodnego z parytetem, ktora wynosi 9., =1-9,, . Powyzsza modyfi-
kacja modelu Dornbuscha pozwala zatem na zréznicowanie szybkosci dostoso-
wan kursu realnego i cen relatywnych, gdyz dopuszcza nierowno$¢ 9., # a, °,
a w szczegodlnosci przypadek, gdy dostosowania kursu realnego sa zdecydowa-
nie wolniejsze od dostosowan cen relatywnych. Latwo rowniez zauwazy¢, ze
w analizowanej modyfikacji modelu monetarnego o szybko$ci dostosowan ¢ do
poziomu PPP decyduje trwalos¢ relatywnych btedoéw polityki monetarnej. Jesli
9., jest bliskie jednosci, tempo dostosowan kursu realnego 9, jest bliskie zera,
a to oznacza, ze realny kurs walutowy jest istotnie generowany przez proces
1(0), ale ten ostatni moze wykazywac silne cechy procesu 1(1).

Juselius (2010a, 2010b) podkresla, ze powyzsze wlasnosci modelu monetar-
nego ze zroéznicowanymi dostosowaniami wzdtuz trajektorii rOwnowagi moga
prowadzi¢ do sytuacji, gdy w badaniach empirycznych zmiennos$¢ kursu realne-
go powinna by¢ opisywana przez modele dopuszczajace jego przyrostostacjo-
narno$¢. Argumentacja jest nastgpujaca. Przy zatozeniu, ze X jest generowany

przez proces AR(S), (L-r7,L—7,l? —...— 7, L°)X, = ¢, , istnieje graniczna warto$¢
o , ktorej przekroczenie przez modut najwigkszego pierwiastka p, réwnania
charakterystycznego 1-rz,p —7,p° —...—7sp° =0 jest przestanka wystarczajaca
do uznania X za zmienng (1), tzn.

x~10) gdy p<p (3.19a)

X ~11 gdy p<p<1 (3.19b)
PowyzZszg regut¢ mozna rozszerzy¢ na przypadek zmiennych 1(2):

X~1(2) gy p=1li p<p,<1 (3.19¢)

gdzie p, to modut drugiego najwigkszego pierwiastka charakterystycznego.
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Parametrowi p mozna niekiedy nada¢ interpretacj¢ ekonomiczng bezposre-
dnio odwotujaca sie do efektywnosci polityki gospodarczej: warto$¢ p okresla
posrednio najdtuzszy horyzont czasowy reakcji systemu gospodarczego na zmia-
ny polityki, przy czym reakcje te sa postrzegane przez wiadze jako istotne ze
wzgledu na realizowane cele polityki gospodarczej (Juselius,2010a).

Podsumowujac, endogenizacja polityki monetarnej pozwala na modyfikacje
modelu monetarnego ze sztywnymi cenami i rozwazenie systemu dopuszczaja-
cego bardzo powolne dostosowania kursow walutowych i wyraznie szybsze
dostosowania cenowe. Przyczyny, dla ktorych rozwiazanie polegajace na rozbu-
dowie modelu Dornbuscha o krajowa i zagraniczng regule polityki monetarnej
moze nie by¢ wystarczajace, maja charakter empiryczny. Badania prezentowane
w pracach Junga (2007), Johansena i in. (2009) oraz Juselius (2010a) wskazuja,
ze ograniczenie analiz kurséw walutowych do przypadkow dopuszczajacych ich
zintegrowanie w stopniu co najwyzej pierwszym jest nadal niesatysfakcjonujace
ze wzgledu na niemoznos¢ replikowania przez modele empiryczne trwatych od-
chylen kurséw realnych od poziomu zgodnego z parytetem walut. Frydman i in.
(2008) podkreslaja, ze naszkicowane wyzej modyfikacje modelu monetarnego
moga by¢ niewystarczajace i to nie ze wzgledu na szczegodlne zatozenia dotycza-
ce propagacji szokow podazowych, szokow monetarnych i btedow polityki
monetarnej, lecz na skutek oparcia wnioskowania na systemie budowanym
wokot hipotezy racjonalnych oczekiwan REH. Rekomendowane rozwigzanie
polega na uchyleniu podstawowego zatozenia REH, zgodnie z ktorym oczekiwa-
nia sg formutowane na poziomie parytetu sily nabywczej walut, a podmioty
gospodarcze niezmiennie zaktadajg wystapienie mechanizméw sprowadzajacych
kurs w kierunku g°"". Frydman i Goldberg (2007, rozdz. 10, dalej: FG) oraz
Frydman i in. (2008) wskazuja szereg przekonywajacych argumentéw za uchy-
leniem zatozen REH. W przypadku modelu PPP szczegolnie istotny jest argu-
ment, iz maksymalizacja zyskow z inwestycji jest przestankg wystarczajaca do
podjecia przez podmioty gospodarcze poszukiwan alternatywnych strategii
prognostycznych:

Eil,fE (bti+l) = ﬂ('k)i,l Xaoiz T pl,ibt (3.20)

gdzie: X, — wektor krajowych i zagranicznych zmiennych fundamentalnych
wykorzystywanych przez i-tego inwestora przy formutowaniu oczekiwan w od-
niesieniu do kursu b, A, . — wektor parametréw. Uchylenie zatozenia o statosci
parametroéw i zalozenia o ustalonym z gory zbiorze zmiennych fundamentalnych
oznacza, ze w ogolnym przypadku strategie prognostyczne wykorzystywane
w warunkach REH oraz IKE sa rozne, E'\=(b/,) = E ™" (b,) .

it )t
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Istota podejs¢ opartych na hipotezie gospodarki niedoskonatej wiedzy IKE
jest identyfikacja mechanizméw determinujacych rewizje strategii prognostycz-
nych. Poniewaz w ramach hipotezy IKE zmiany strategii prognostycznych
wynikajg z wahan zmiennych fundamentalnych oraz ze zmian wartos$ci parame-
trow, faczna zmiana prognozy sporzadzanej w okresie t w stosunku do progno-
zy z okresu t—1 jest nastepujgca:

Fi,ItKE (bti+1) - 'zlltlff (btl) = ﬂ(,k)i,t—l (Ax(k)i,t) + (Aﬂ(’k)i,t)x(k)i,t (3-21)

gdzie FY€(b.,) = By Xu jest zredukowana (semi-reduced form) postacia mo-
delu (3.20).

Przy zatozeniu stato$ci parametrow Af, ., =0 zmiany oczekiwan kurso-
wych determinuje pierwszy sktadnik rownania (3.21), tzn. trendy w zmiennych
fundamentalnych i egzogeniczne szoki:

ﬂ('k)i,t—l (Ax(k)i,t) = l(Fi,ItKE (bti+1)) + ﬂ(,k)iv(xli)t (3.22)
gdzie:

((RYE(0.1)) =By, — trend, zgodnie z ktérym nastgpuja rewizje prog-
noz,

BloViy — losowe odchylenia od trendu «(F (b)) .

Uchylenie zatozenia o stato$ci parametrow w rownaniu (3.21) oznacza, Ze prosta
ekstrapolacja trendow (3.22) nie jest juz wystarczajaca i w strategiach progno-
stycznych nalezy uwzgledni¢ dodatkowo korekty oczekiwan wynikajace ze
zmian warto$ci parametrow, tzn.:

ﬁ('k)i,t—l (Ax(k)i,t) + (Aﬂ(’k)i,t)x(k)i,t = l(Fi,ItKE (bti+1)) + ﬁ(’k)iv(xli)t +
+ (Aﬁ('k)i,t)x(k)i,t (3.23)

Roéwnanie (3.23) pozwala na identyfikacje dwoch przyczyn zmian prognoz
kursu nominalnego:

— zmienna w czasie jest reguta, zgodnie z ktdrg nastepuje ekstrapolacja tren-
dow obserwowanych w zmiennych fundamentalnych. W okresie t prognoza ma
jednak charakter ,,zamrozony” w tym sensie, ze do jej wyznaczenia wykorzysty-
wane sg parametry z okresu t—1:

Z(Fi,ItKE (bti+1)) = Et—l(Fi,ItKE (bti+l) Aﬁ(k)i,t = 0) = ﬂ(’k)i,t—l/u(xli) (3-24)

Frydman i in. (2008) okreslaja sume (R (bl,,))+ B, Vi, Mianem prognozy

status quo, a jej pierwszy sktadnik mianem trendu bazowego (baseline drift);
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—zmienna w czasie jest korekta prognozy status quo reprezentowana przez
ostatni sktadnik (3.23). Poniewaz w okresie t prognoza status quo jest ustalona
a priori, zrodtem biezacych korekt strategii prognostycznych sa zmiany para-
metréw nastepujgce migdzy okresem t i t—1.

Zgodnie z hipoteza IKE warunki jakie mozna natozy¢ na mechanizmy decy-
dujace o zmianach warto$ci parametrow maja co najwyzej charakter jakosciowy
i nalezy je wigza¢ przede wszystkim z psychologicznymi uwarunkowaniami
rewizji prognoz. Frydman in. (2008) argumentuja, ze w $wietle badan Barberisa
i in. (1998) i Schulmeistera (2006) najwazniejszym wyznacznikiem rewizji
prognoz jest konserwatyzm inwestorow, ktorego krotkookresowymi konsekwen-
cjami sg jedynie niewielkie korekty struktur modeli prognostycznych. Uwzgle-
dnienie konserwatywnego charakteru korekt modeli prognostycznych wymaga
przyjecia dwoch restrykcji. Po pierwsze, korekta prognozy wynikajaca ze zmia-
ny warto$ci parametrow [ jest mniejsza od zmian wynikajacych z obecnosci
trendu bazowego:

|(Aﬁ('k)i,t )X(k)i,l| < ‘ﬂ(’k)i,t—lﬂ(ﬁ)

Po drugie, zmiany parametrow f,, w dwoch sasiadujacych okresach sg na tyle
umiarkowane, ze nie prowadza do zmiany znaku trendu bazowego.

Zastapienie REH hipoteza gospodarki niedoskonalej wiedzy IKE prowadzi
do zasadniczej rewizji monetarnego modelu Dornbuscha. Frydman i in. (2008)
pokazuja, ze dostosowania kursu nominalnego, cen relatywnych (tym samym
kursu realnego) i nominalnych stop procentowych mozna przedstawi¢ za pomo-
cg analogicznych do (3.13)—(3.15) réwnan korekty btedem:

AY1 =0 (Ve = ¥ ) + B (AY S |AB s = 0) + i (3.26)
IKE

gdzie: y={b,p—p"i—i",q}, E(AV|ABuy.=0) — zmiana poziomu steady
state w warunkach IKE przy zatozeniu statosci parametrow /3, migdzy okresa-
mi t i t+1, j — wektor reprezentujacy czynniki krotkookresowe (jumps), kto-
rych oddzialywanie na dynamike sktadowych wektora Yy zalezy od wielkosci
(i) szokow podazowych V., (ii) szokéw monetarnych Vi, (iii) szokéw oddzia-
tujacych na zmienne fundamentalne vy, (iv) warto$ci parametrow A.; i ¢eg
(rownanie (3.9)), (v) parametru autoregresji p,; (réwnanie (3.20)) i wartosci
(vi) parametrow S, i ich (vii) zmian Af,, ., (patrz: Frydman i in., 2008,
rownanie (19)).

Poréwnanie systemu (3.13)—(3.15) z modelem ECM (3.26) pozwala na
identyfikacje istotnych réznic miedzy krotkookresowymi wahaniami kursu
nominalnego, relatywnych cen i kursu realnego w alternatywnych wariantach

(3.25)
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modelu Dornbuscha konstruowanych przy zatozeniach REH i IKE. Najwaz-
niejsze rdéznica miedzy modelem monetarnym w warunakch REH i jego warian-
tem dopuszczajacym niepelng wiedze inwestorow wynika jednak stad, ze w dru-
gim przypadku redefinicji ulegaja warunki rownowagi steady state. Frydman
i in. (2008) pokazuja, ze w warunkach IKE trajektorie, wokot ktorych nastepuja
dostosowania kursu nominalnego i realnego oraz dostosowania cen relatywnych
sa zmienne w czasie 1 wspotzalezg od réznic migedzy prognozami kursu nominal-
nego wyznaczanymi przy zatozeniach IKE i REH:

_ _ A

b/KE _ pREH | Nec T Pectes (F* (b )~ FF¥ (b)) (3.27)
t t Prc + (1_p1)(77FG + (pFGﬂ“FG) t tl t -

ql||<E - gtEH Mes (FI'KE (b.,) - FlREH (b)) (3.28)

+
e + (L= p)W1es + Peclic)
(P~ B = (1™ - ™)+

Prctes IKE REH
+ (R (b)) -F (b)) (3.29)
Oec + (L= ) e + Peales) ' '

Implikacje powyzszych wynikow sa trudne do przecenienia.

1. W warunkach IKE odchylenia prognoz kursu nominalnego od poziomu
zgodnego z PPP (réznice F"*(b,,)—F " (b.,)) przektadaja sie z r6zng sita na
potozenie rownowagi steady state. Rozréznienie migdzy rownowaga steady state
w warunkach IKE oraz réownowaga definiowang przez poziom PPP w warun-
kach REH pozwala na roznicowanie dynamiki dostosowan cen relatywnych oraz
kursow nominalnych i realnych, a to z kolei oznacza, ze w modelu FG w pehi
dopuszczalna jest analiza dlugich p6tokresow wygasania realnych kursow walu-
towych bez naktadania restrykcji implikujacych nadmierng sztywnos$¢ cen.

2. Rozwigzanie znajduje paradoks PPP przejawiajacy si¢ w postaci bardzo
podobnych fluktuacji kurséw realnych i nominalnych. Latwo zauwazy¢, ze
w przypadku malej wrazliwosci popytu na odchylenia kursu realnego od pozio-
mu PPP luka popytowa w rownaniu (3.11) jest determinowana przede wszyst-
kim przez roznice realnych stop procentowych. Jesli zatem parametr ¢ jest
znacznie mniejszy od 7., oscylacje kurséw nominalnych i realnych moga prze-
biega¢ podobnie. Frydman i in. (2008) wykazuja, ze podobne zjawisko bedzie
wystepowac przy zalozeniu pelnej elastycznosci cen.

3. Polozenie punktu réwnowagi steady state systemu (3.27)—(3.29) ulega
przesuni¢ciom na skutek zmian strategii prognostycznych. Frydman i Goldberg
(2007) dopuszczaja zatem sytuacjg, w ktorej punkt rownowagi IKE moze
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oddala¢ si¢ od réwnowagi zgodnej z REH, a to oznacza, ze krotkookresowe
dostosowania kursu realnego i nominalnego w kierunku poziomow definiowa-
nych przez réwnania (3.27)—(3.29) moga w istocie oznacza¢ oddalanie si¢ b i g
od pozioméw zgodnych z parytetem sity nabywczej walut. Nie mozna tez wy-
kluczy¢ przypadku, gdy przez pewien czas b i  beda zblizag si¢ w kierunku
poziomu PPP, ale po osiggni¢ciu punktu rownowagi nastapi ich dalszy wzrost
(spadek), ktorego przyczyna nie begda egzogeniczne szoki, lecz nieckompletnos¢
wiedzy podmiotéw gospodarczych o determinantach kursow walutowych.

4. Implikowane przez hipoteze IKE jednokierunkowe zmiany kurséw walu-
towych (unbounded swings) nie majg podtrzymywalnego charakteru. Stabilno$¢
modelu FG zapewnia dodatkowe zatozenie, zgodnie z ktdérym, niezaleznie od
biezacych, konserwatywnych korekt modeli prognostycznych, inwestorzy
dokonuja okresowo glebokich, niemozliwych do apriorycznego umiejscowienia
w czasie, zmian strategii prognostycznych. Frydman i in. (2008) wskazuja, ze
przyczyny tych zmian moga by¢ réznorakie — od czynnikéw psychologicznych,
przez wydarzenia polityczne, po sformalizowane kryteria oceny stosowanych
strategii prognostycznych, jednak Frydman i in. (2008), azanimi Juselius
(2010a, 2010b) zwracajg szczegblng uwage na niepewnos$¢ (uncertainty pre-
mium) i podkreslajg w tym kontek$cie znaczenie alternatywnych miar nierowno-
wagi gospodarczej (gap effects). W szczeg6lnosci, odchylenia kursu realnego od
poziomu PPP sa identyfikowane jako najwazniejsze przyczyny zmian strategii
prognostycznych (Juselius, 2010a, 2010b), a to z kolei oznacza, ze model FG
nalezy postrzega¢ nie jako alternatywe wobec standardowych modeli monetar-
nych opartych na zatozeniach REH, lecz jako ich uogélnienie uwzgledniajace
niepewnos$¢ obecna w procesie formutowania oczekiwan.

3. Analiza kointegracyjna systeméw ze zmiennymi 1(2)

Dyskusja o wtasnosciach modeli monetarnych przy zatozeniach REH i IKE
prowadzi do wniosku, iz zawezenie badan kursow realnych do standardowych
testow stacjonarnosci lub testow skointegrowania kursu nominalnego z cenami
krajowymi i1 zagranicznymi, a nastgpnie proba rozstrzygnigcia, za ich pomoca,
0 poprawnosci hipotezy lub modelu PPP jest rozwigzaniem nadmiernie uprosz-
czonym. Zatozenie, ze parytet sily nabywczej walut znajduje potwierdzenie, gdy
realny kurs walutowy jest stacjonarny oznacza w istocie przyje¢cie waskiej, bo
ograniczonej do standardowego modelu monetarnego, perspek-tywy badawczej
sprowadzajgcej si¢ do rozlgcznego testowania stacjonarnosci realnego kursu
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walutowego ¢, ~1(0) i realnych stop procentowych, r, ~1(0), r ~1(0).
Model monetarny z endogeniczng polityka monetarng definiuje szersze $rodo-
wisko badawcze, ale dopuszcza jedynie sytuacje, w ktorej kurs realny jest gene-
rowany przez proces o silnych cechach 1(1), np.:

g =h +¢ (3.30)
gdzie:
ht = p1h1-1 +17

P, — parametr autoregresji o wartosci bliskiej 1,

&, 1, ~nid.(0,6°)

Btedy polityki monetarnej sa zatem czynnikiem, ktorego wystapienie
W analizowanym systemie moze uniemozliwi¢ odrzucenie hipotezy o obecnosci
pierwiastka jednostkowego w procesie generujacym realny kurs walutowy.
Jeszcze inne $rodowisko analityczne definiujg zatozenia IKE. Kurs realny jest
wowczas zmienng (1), ale moze wykazywac jednoczesnie silne cechy proceséw
1(2) i jego wahania mozna aproksymowa¢ za pomoca $ciezki losowej ze zmien-
nym w czasie dryfem f, np.:

0 =0, + ft +& (331)

gdzie h,=ph,+n (p, bliskie 1) reprezentuje zmiany oczekiwan (prognoz)
wynikajace z wahan zmiennych fundamentalnych i modyfikacji strategii progno-
stycznych.

Zaprezentowany w poprzednim punkcie przeglad najwazniejszych badan
parytetu sity nabywczej walut wskazuje, ze w badaniach empirycznych dominu-
je nurt rygorystycznie nawigzujagcy do zatozen hipotezy REH, a kryterium
prawdziwos$ci hipotezy PPP lub poprawnosci modelu PPP pozostaje stacjonar-
no$¢ kursu realnego lub co najmniej skointegrowanie zmiennych nominalnych.
W $wietle wlasnosci modelu Dornbuscha z endogenicznag polityka monetarng
lub modelu monetarnego opartego na zatozeniach IKE takie sformutowanie
problemu badawczego moze by¢ krytykowane. Pierwszym problemem sg nadal
nieprzekonywajace wyniki empiryczne uzyskiwane za pomocg nawet najbar-
dziej zaawansowanych testow stacjonarno$ci. Co wiecej, wyniki sugerujgce
niestacjonarno$¢ kursow realnych w krotkich probach i wskazujace jednoczesnie
na stacjonarno$¢ w modelach opartych na dlugich szeregach czasowych (lub
w modelach panelowych), mozna tatwo powigza¢ ze wskazaniami modelu IKE:
jesli inwestorzy dokonujg glebszych korekt strategii prognostycznych dopiero
w przypadku nadmiernych odchylen kursu realnego od poziomu zgodnego
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Z PPP, to empiryczne potwierdzenie obecnosci mechanizméw rownowazacych
kurs realny wokot PPP bedzie mozliwe tylko wtedy, gdy proba begdzie zawieraé
dostateczng liczbe obserwacji z okresow, w ktorych nastgpowalo trwate odwro-
cenie Sredniookresowych dryfow kursu realnego. Ten ostatni warunek nie musi
by¢ spetlniony w probach o typowej dlugosci. Dlatego tez drugi watek krytyki
tradycyjnych metod weryfikacji hipotezy parytetu walut lub konstrukcji modelu
PPP pojawia si¢ wtedy, gdy standardowe zatozenia REH sa traktowane dogma-
tycznie, a nie jako podlegajaca weryfikacji hipoteza badawcza. Watpliwos¢, ze
forsowanie zatozen nieprzystajacych do wlasnosci procesoOw generujacych dane
moze ostatecznie prowadzi¢ do niespdjnych lub dyskusyjnych wynikow, jest
szczegblnie wazna w przypadku modeli nieliniowych (dyskusja w rozdz. Il),
w ktérych do akceptacji hipotezy PPP wystarcza jedynie obecno$¢ procesow
rownowazacych kurs realny w okresach najwigkszych odchylen od parytetu,
podczas gdy przyczyny niestacjonarnosci kursow realnych w nierzadko bardzo
szerokich rezimach wewnetrznych pozostajg niewyjasnione. To ostatnie zastrze-
zenie mozna tez niekiedy odnosi¢ do modeli liniowych opartych na dhugich
prébach, w ktorych stacjonarnos$¢ kursow realnych nie budzi wprawdzie wigk-
szych watpliwosci, ale odchylenia kursu realnego do parytetu okazujg si¢ na tyle
trwate, ze walory poznawcze i analityczne modelu PPP okazuja si¢ ostatecznie
niewielkie.

Dotychczasowa dyskusja na temat alternatywnych wariantow modelu
monetarnego i krytyka modeli empirycznych konstruowanych przy zatozeniach
REH w pelni uzasadniajg takie przeformutowanie empirycznych modeli parytetu
sity nabywczej walut, dzigki ktorym bedzie mozliwe rozrdznienie pomiedzy
omawianymi wyzej wariantami modelu Dornbuscha, a w przypadku stwierdze-
nia niestacjonarno$ci kursu realnego — konstrukcja modelu wyjasniajacego jej
przyczyny. Poréwnanie zalozen przyjmowanych w alternatywnych wariantach
modelu monetarnego prowadzi do wniosku o zagniezdzeniu standardowego
modelu Dornbuscha w modelu z endogeniczng polityka monetarng i zagniezdze-
niu tego drugiego w modelu FG. Mozliwos¢ takiego uporzadkowania modeli
utatwia wybor pomiedzy nimi w ramach podejs$¢ analogicznych do przyjmowa-
nych w strategii modelowania od-ogéfu-do szczegotu (from-general-to-specific
modeling, FGTS; np. Majsterek i Welfe, 2000a, takze: Kelm, 2000).

W badaniach empirycznych nalezy rekomendowac rozwigzania systemowe
polegajace na konstrukcji modeli VAR 1 pozwalajace na statystyczne wniosko-
wanie o stopniu zintegrowania zmiennych i wigzacych te zmienne zaleznosciach
przyczynowo-skutkowych. Poniewaz zatozenia IKE definiuja najbardziej ogdlny
wariant modelu monetarnego, w ktdorym sg obecne zmienne o cechach zblizo-
nych do wtasnos$ci zmiennych 1(2), wtasciwym punktem wyjscia jest konstrukcja
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modelu VEC zaktadajacego obecno$¢ zmiennych zintegrowanych w stopniu
drugim. W takim przypadku model VAR (3.5) nalezy zastapi¢ jego kolejnym
izomorficznym przeksztatceniem (por. Johansen, 1995a, rozdz. 9; takze: Majste-
rek, 2008, punkt 3.3, 2010) :

N Yy =Y myea T TAY yes + Zi_lzq)sAz Yimyes T Hmy T Emyt (3.32)

gdzie:

['=—(1 —Y2T,) — macierz mnoznikdéw $redniookresowych, T':[M x M1,

®, = ,I', —macierz parametrow krotkookresowych, ®_:[M x M].

Poréwnanie modelu VEC-1(2) (3.32) ze standardowo wykorzystywanym
modelem VEC-I(1) (3.6) prowadzi do dwoch wnioskéw. Po pierwsze, dekompo-
zycja macierzy mnoznikéw dhugookresowych na macierz wektorow kointegruja-
cych i macierz wag okazuje si¢ niewystarczajaca, gdyz analogiczny problem
pojawia sie w przypadku macierzy mnoznikow $redniookresowych — obecnosc¢
zmiennych 1(2) oznacza, ze przyrosty zmiennych Y = sa zintegrowane w stop-
niu pierwszym, a stad wynika wniosek, ze konstrukcja modelu (3.32) musi
rowniez obejmowac¢ analiz¢ skointegrowania sktadowych wektora Ay . Po
drugie, rozroéznienie pomigdzy zalezno$ciami dhugo- i sredniookresowymi ozna-
cza, ze o wlasno$ciach systemu VEC-1(2) (3.32) beda decydowa¢ szoki oddzia-
tywajace na sktadowe Yy, w réznych horyzontach czasowych. W takim przy-
padku niezbedne jest uzupeienie analizy kointegracyjnej o analize modelu (lub
tzw. reprezentacji) wspolnych trendow stochastycznych (common stochastic
trends representation, CST).

Znaczenie analizy trendow stochastycznych najtatwiej zilustrowac za pomo-
cg nastegpujacej dekompozycji procesu generujacego zmienne modelu VAR
(szczegoty w: Johansen, 1995a, rozdz. 3):

Yime = a(ﬂ’a)_lﬁy(m)t + B, (aiﬁL)_l a) Y(m (3.33) (3.33)
gdzie:

S, —macierz dopetnien ortogonalnych macierzy f, 55, =0,

a, —macierz wag korespondujaca z macierza £,

B IMxM-V], a, :[MxM -V];

macierze (f,0,) i (a,a,) maja pelne rzedy, tj. r(5,5,)=r(a,a,)=M..
Rownanie (3.33) przedstawia zmienne modelu VAR jako wypadkowe

oddzialywana dwoch przeciwstawnych mechanizméw. Pierwszy z nich odpo-

wiada za obecno$¢ procesow rownowazacych system VEC-I(1) (pulling forces)
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wzdluz V trajektorii rownowagi definiowanych przez wektory kointegrujace
BY iy » Podczas gdy drugi odpowiada za obecno$¢ M —V proceséw powodu-
jacych oddalanie si¢ (pushing forces) zmiennych od $ciezek roéwnowagi — ten-
dencje odsrodkowe sg reprezentowane przez wspolne trendy «| Y, . Przyjecie
takiej perspektywy natychmiast prowadzi do wniosku, ze zawgzenie badan do
identyfikacji wektorow kointegrujgcych w ramach modelu VEC moze dawaé
niepelny obraz procesow decydujacych o wiasno$ciach i powigzaniach sktado-
wych wektora y,, .

Rozszerzenie standardowej analizy skointegrowania zmiennych 1(1) na
analize propagacji szokoOw wymaga przeksztalcenia modelu VAR do postaci
CST, w ktorej trajektorie zmiennych sa wspotokreslane przez wspolne trendy
stochastyczne i warto$ci poczatkowe Y,

Yime = Cxi Emi T Ty (1) Hmyt (3.34)
gdzie:
C= ﬁi (ai (_(I - zsjrs))ﬁL)ilai )
T, (t) — funkcja wartosci poczatkowych y o i trendu deterministycznego?,
€me ~ 1(0).
Struktura macierzy C jest analogiczna do struktury macierzy IT :
C=p.a (3.35)

co pozwala przedstawi¢ S$ciezki zmiennych modelu VAR jako kombinacje

liniowe wspolnych trendow stochastycznych >3 U,

Yy = B Z}:lu(m)i +T,(t) + €mt (3.36)
ktorych skfadniki sg definiowane jako liniowe kombinacje zaktocen &,
Uiy = aig(m)i (3.37)

Podsumowujac, o uzytecznosci reprezentacji wspolnych trendow stochasty-
cznych decyduje mozliwo$¢ oszacowania macierzy £, i «, definiujacych
M —V kierunkdéw rozprzestrzenia si¢ w systemie szokow I(1). W szczegdlno-
$ci, macierz o, pozwala na identyfikacj¢ zrodet szokow, za$ macierz £, na
wskazanie zmiennych, na ktore te szoki ostatecznie oddziatuja.

2 W przypadku modelu VEC z wyrazem wolnym poza przestrzenia kointegrujaca zachodzi
T,(t) =7, +7,t, gdzie: 7, =Cupys 7o =CY o -
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Analiza kointegracyjna w modelu VEC-1(2) i analiza rozprzestrzeniania si¢
szokow w korespondujacej z nim reprezentacji CST wymaga nie tylko okresle-
nia liczby relacji kointegrujacych (V) i liczby wspolnych trendow stochasty-
cznych (M —V), ale rowniez ustalenia, ktore sposrod tych ostatnich sg procesa-
mi 1(1), a ktore procesami 1(2). Idea rozwigzania zaproponowanego przez
Johansena (1992) nawiazuje bezposrednio do podej$cia wykorzystywanego przy
dekompozycji macierzy mnoznikéw dtugookresowych IT w standardowym
modelu VEC-I(1) (3.6). I tak, w przypadku vy, ~1(2) zastosowanie filtru
roznicowego implikuje Ay, ~ (1), a to oznacza, Zze w modelu VEC-1(2) (3.32)
pomigdzy sktadowymi wektora Ay beda zachodzi¢ zalezno$ci analogiczne do
tych, ktore mozna zidentyfikowa¢ pomigdzy poziomami zmiennych 1(1) w mo-
delu (3.6). Jesli zatem informacja o liczbie wspdlnych trendow stochastycznych
1(1) w modelu (3.6) jest zawarta w macierzy IT (decyduje o niej rzad IT), to
w modelu (3.32) podobng informacj¢ o liczbie trendow 1(2) zawiera macierz
mnoznikéw Sredniookresowych I'. Podstawowy problem wynika stad, ze ustale-
nie rzgdu I' nie wystarcza do okreslenia liczby S, trendow stochastycznych 1(1)
i S, trendow 1(2), gdyz S, +S,=M -V . Dlatego tez propozycja Johansena
(1992) polega na rozwazeniu nastgpujacej transformacji macierzy I':

aTp, =&y’ (3.38)

gdzie:
a'Tp [ [M-VxM-V],

E,wi[M-VxS].
Macierze & | y oraz ich dopelienia ortogonalne & i w, definiuja tzw.
projekcje M —V trendow stochastycznych — odpowiednio — w przestrzenie
trendow stochastycznych 1(1) i 1(2), dzigki czemu mozliwa jest dekompozycja
kierunkow o, i B, (por. (3.34)—(3.35)) na kierunki, w jakich rozprzestrzeniaja
si¢ szoki I(1), e, i B, oraz kierunki propagacji szokow 1(2), a, i B, (por.
takze Juselius, 2006, s. 312-314 oraz Majsterek, 2008, punkt 3.3, 2010):

a,=a (aa)'é (3.39)

Bu=B.(B L)V (3.39b)
oraz:

a,=a s (3.40a)

Bo=pv. (3.40D)
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gdzie:
a = (aj_l’aJ_Z) )
ﬂL = (ﬂﬂ’ﬁLZ) .

Rozroznienie pomigdzy S, trendami I(1) oraz S, trendami 1(2) pozwala na
wyprowadzenie reprezentacji CST uwzglgdniajacej obecnos¢ zmiennych 1(2):

Yot = CoXia Xt Emy; + il ey + To (1) + €. (3.41)

gdzie:

C,=pB,(a,¥YB,) " a|, — macierz parametréw zwiazanych z dwukrotnie
kumulowanymi zaktoceniami &, ;, W =TB(88) a(cd'a) ' T - S DOAY . o

C, — macierz parametrow zwigzanych z jednokrotnie kumulowanymi zak}o-
ceniami.

Przez analogi¢ do modelu (3.36) w systemie (3.41) mozna uwzgledni¢
explicite oddziatywanie trendow stochastycznych 1(2):

Yoy = Ba s iUy + ot a &y + To(0) + € (3.42)
gdzie:

B =B, ¥Bo)",

Ugnyi = o8y

Macierze «,, i f,, pozwalaja na analiz¢, odpowiednio, zrodet i kierunkow
oddziatywania trendow 1(2). Wskazanie przyczyn pojawiania si¢ szokow I(1)
i okreslenie kierunkow ich propagacji okazuje si¢ jednak niemozliwe ze wzgledu
na niemozno$¢ przeprowadzenia jednoznacznej dekompozycji macierzy C,.
Juselius (2006, s. 314) wskazuje, ze w og6lnym przypadku macierz C, jest defi-
niowana przez kombinacje liniowg wektora parametréw dostosowan « i jego
dopetnien ortogonalnych o, i «,:

C, =w,a' +wa|, +W,a, (3.43)
a to oznacza, ze przeksztatcenie réwnania (3.42) do postaci:
y(m)t = ﬂu ZE:1 zijzlu(m)j +ﬂﬂz§:1u(m)i +To (t) + e(m)t (3-44)

jest uzasadnione tylko wtedy, gdy elementy macierzy definiowanych przez
pierwszy i trzeci sktadnik rownania (3.43) sa w przyblizeniu rowne zero. Tylko
w takim przypadku S, * wa, .
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Przy ustalonej liczbie V wektoréw kointegrujacych i S; trendow stochas-
tycznych I(1) mozliwa jest identyfikacja macierzy parametrow o, z i £ i prze-
ksztatcenie modelu VEC-1(2) (3.32) do postaci® (Juselius, 2006, s. 318-320):

AZ y(m)t = a(ﬂy(m)t—l + 5’Ay(m)t—1) + é/T,Ay(m)t—l + g(m)t (345)

gdzie:
0 — macierz parametrow rownowagi dynamicznej,
0:[M xV],
T — macierz parametrow rownowagi sredniookresowej,

r= (IB ) /Bn) ,

B IMxS],

7:[MxM-S,],

¢ — macierz parametrow dostosowan do rownowagi sredniookresowe;j,

S [IMxM-=S,];
dla uproszczenia zapisu pomini¢to dostosowania krotkookresowe i zmienne
deterministyczne.

W odréznieniu od modelu VEC-I(1) (3.6) ze zmiennymi zintegrowanymi
w stopniu pierwszym, w ktorym mozliwa jest analiza zaleznosci stacjonarnych,
model VEC-I(2) (3.45) pozwala na identyfikacj¢ i badanie trzech typoéw relacji
kointegrujacych, ktore definiujg warunki réwnowagi systemu w réznych hory-
zontach czasowych. I tak, taczna liczba wszystkich relacji kointegrujacych
w modelu (3.45) jest rowna roéznicy migdzy liczbg zmiennych endogenicznych
i liczba trendéw stochastycznych 1(2), M —S,, i odpowiada sumie rzgdow
macierzy mnoznikow dlugookresowych IT i transformacji macierzy mnoznikow
$redniookresowych o I'f3, . Wérod wektoréw kointegrujacych mozna wyréznié
V relacji kointegrujacych, ktore spetniajg warunek skointegrowania (3.1), ale
w ogo6lnym przypadku sg nadal relacjami niestacjonarnymi typu CI (2,1):

BY e ~ 10 (3.46)

Niestacjonarnos¢ (3.46) oznacza, ze identyfikacja wektorow kointegrujacych
w modelu (3.45) wymaga powigzania kombinacji liniowych 1(1) poziomow
zmiennych z przyrostami zmiennych 1(2), dzigki czemu mozliwa bgdzie identy-

3 Liczbe wektoréow kointegrujacych i trendow stochastycznych (1) ustala si¢ za pomoca
testu Trace analogicznie jak w przypadku testowania rzgdu kointegracji w standardowym modelu
VEC (3.6). Szerzej: zob. rozdz. IV.
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fikacja stacjonarnych relacji kointegracji wielomianowej (polynomial cointe-
gration):

(ﬁ,y(m)t + évAy(m)t) ~1(0) (3.47)

definiujacych dynamiczne warunki rownowagi dtugookresowej (dynamic long-
run equilibrium relations). W przypadku szczegélnym, gdy V >S,, wérdéd V
relacji kointegrujacych CI(2,1) mozna wyrézni¢ V, =V =S, stacjonarnych
statycznych relacji kointegrujgcych typu CI(2,2) (static long-run equilibrium
relations), co pozwala na zastgpienie modelu (3.45) systemem:

Az y(m)t = aoﬁ(; y(m)t—l + al (ﬁl,y(m)t—l + 51'Ay(m)t—1) + é’T'Ay(m)t—l + g(m)t (348)

gdzie:

a, By [ IM <V, ],

a, B, [MxV -V].

Sktadnik Ay, reprezentuje w modelu (3.45) warunki kointegracji $red-
niookresowej (medium-run equilibrium relations). Struktura macierzy parame-
trow 7=(f, ;) pozwala na wyrdznienie dwoch rodzajow zwiazkow $red-
niookresowych. Po pierwsze, w modelu VEC ze zmiennymi 1(2) mozliwe jest
wskazanie V =M —S, —S, stacjonarnych kombinacji przyrostow zmiennych:

LAYy ~ 1(0) (3.49)

co wynika bezposrednio z relacji kointegrujacej (3.46). Po drugie, jesli S, >0,
to macierz «'I'f, ma niepelny rzad, a to z kolei oznacza, ze w Systemie VEC
(3.45) mozna zidentyfikowa¢ S, stacjonarnych kombinacji liniowych sktado-
wych wektora Ay,

ﬁj,_lAy(m)t ~1(0) (3.50)
ktore majg niekiedy interpretacj¢ zwigzkow Sredniookresowych (Juselius, 2006,
rozdz. 17).

Relacje sredniookresowe nalezy wigza¢ z obecnoscia w modelu VEC-1(2)
(3.32) S, autonomicznych trendéw I(1), ktore nie kumuluja si¢ do trendéw
stochastycznych 1(2). Jesli w analizowanym systemie wystepuja oba rodzaje
trendéw stochastycznych, tj. trendy I(2) i autonomiczne trendy I(1), to wahania
zmiennych modelu VEC bedg wypadkowymi ich jednoczesnego oddziatywania,
przy czym oddzialywanie szokow kumulujgcych si¢ do trendow [(2) bedzie
znacznie trwalsze niz oddziatywanie szokow kumulujacych si¢ do trendow 1(1).
W tym sensie trendy 1(2) majg charakter dlugookresowy, podczas gdy obecnos¢
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trendow I(1) decyduje o $redniookresowych wihasnosciach systemu. Jesli zatem
analiza kointegracyjna modelu koncentruje si¢ na identyfikacji dynamicznych
(niekiedy rowniez statycznych) warunkéw réwnowagi dhugookresowej, to nie
jest mozliwe jednoczesne nadanie modelowi VEC-1(2) (3.32) takiej postaci,
ktora zapewniataby eliminacj¢ autonomicznych trendéw I(1). Model VEC-I(2)
(3.32) nie pozwala zatem na identyfikacje relacji kointegrujacych Cl(1,1) mie-
dzy poziomami zmiennych, a to oznacza, ze obecno$¢ stacjonarnego sktadnika
(3.50) w modelu (3.45) moze by¢ postrzegana nie jako konsekwencja istnienia
okreslonych zwigzkoéw przyczynowo-skutkowych, lecz jako ,,produkt uboczny”
identyfikacji relacji kointegrujacych CI (2,1) i/lub CI(2,2).

Powyzszy szkic struktury i wlasnosci modelu VEC uwzgledniajgcego obec-
nos$¢ zmiennych 1(2) prowadzi do wniosku, ze nawet w przypadku empirycznej
analizy systemow o niewielkich rozmiarach, skala napotykanych trudnosci jest
nieporownanie wigksza niz w przypadku standardowego podejscia 1(1). Dobrze
ilustruje to przypadek modelu PPP przy zatozeniu V =1 oraz S, =1 i S, =1.
Roéwnanie kursu nominalnego jest wowczas nastepujace:

N’b, =a®(Bb_, + P, + P, + 6,Ab +5,Ap,, +5,Ap,,) +
+ é/lB (ﬂlAbt—l + ﬂzApt—l + ﬁ3Ap:—1) + (351)
+ é/ZB (ﬂ_l_l,lAbt—l + ﬁj_’I.,ZApt—l + ﬂ_l_l,?:Apt*—l) + STtB + gBt

gdzie ST® reprezentuje sktadniki krétkookresowe i deterministyczne. Dostoso-
wania kursu nominalnego przebiegaja wzdtuz trzech trajektorii rownowagi,
z ktorych zadna nie koresponduje bezposrednio ze Sciezkg rownowagi identyfi-
kowang w standardowym modelu VEC ze zmiennymi 1(1).

W modelu (3.51) dopuszcza sig¢ istnienie statycznej relacji rownowagi mig-
dzy kursem nominalnym a cenami krajowymi i zagranicznymi, ale nie mozna
wykluczy¢, ze w rozwazanej probie empiryczne potwierdzenie obecnos$ci takiej
relacji moze by¢ niemozliwe ze wzgledu na rozciagnigte w czasie sredniookre-
sowe dostosowania modelowanego systemu w kierunku poziomu steady state.
Takie dostosowania, mogace mie¢ miejsce w okresach dezinflacji lub konwer-
gencji cen krajowych i zagranicznych, reprezentuje pierwszy sktadnik roéwnania
(3.51), a dokladniej — sktadnik dynamiczny &,Ab, + &,Ap, + &,Ap, . Ostateczna
posta¢ wielomianowego wektora kointegrujacego:

(b, — p, + p,) + 5,Ab, +5,Ap, +5,Ap, ~ 1(0) (3.52)

zalezy od tego, czy modelowany jest kurs nominalnych walut gospodarek
0 porownywalnych rozmiarach i zblizonym stopniu otwartosci, czy tez badanie
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obejmuje kurs waluty matej otwartej gospodarki wzgledem waluty gospodarki
duzej. W pierwszym przypadku nalezy oczekiwaé, ze wszystkie parametry
o beda rézne od zera, a ich oceny bedzie mozna zinterpretowaé w kategoriach
(wzajemnej) konwergencji cen. W przypadku drugim empiryczne wsparcie
powinna znalez¢ restrykcja &, =0 implikujaca dostosowania kursu nominalnego
i cen krajowych do cen zagranicznych. Jesli ponadto w analizowanym okresie
ma miejsce spekulacja walutowa, to nie nalezy wykluczy¢, ze ocena o, bedzie
ujemna, a o stabilnosci systemu beda wspotdecydowaé kompensujace dostoso-
wania cen &, <8, <0 i/lub dostosowania krotkookresowe a® i/lub oscylacje
kursu nominalnego i cen krajowych wokét $ciezek sredniookresowych.

W réwnaniu (3.51) kwantyfikowane sg zmiany dynamiki kursu nominal-
nego jako funkcje zmian jego odchylen od Sciezki wyznaczanej przez relacje
stricte dlugookresowa Bb+B,p+ B,p . Latwo zauwazy¢, ze przy upraszcza-
jacej dyskusje restrykcji proporcjonalnosci, zmiany dynamiki kursu nominal-
nego sa powiazane z dynamika kursu realnego:

Abt = Abt—l + é,lB{(bt—l - pt—l + p:jl) - (bt—Z - pt—Z + pt*—Z)}+ =
=Ab_, +¢PAq,, +... (3.53)

co pozwala na formutowanie hipotez dotyczacych znak parametru dostosowan
¢° . W typowym przypadku ocena ¢ powinna by¢ ujemna, gdyz wzrastaja-
cemu niedowartosciowaniu waluty krajowej powinna towarzyszy¢ — z opdznie-
niem — rownowazaca system aprecjacja nominalna. Juselius (2010a) wskazuje
jednak, ze przy zatozeniach IKE model VEC powinien pozwala¢ rowniez na
identyfikacje trendow, ktorych sredniookresowym skutkiem bedzie oddalanie sig¢
sktadowych Y. od trajektorii rownowagi (equilibrium error increasing, dalej
mechanizm EEI, Juselius, 2010a). Nie mozna zatem a priori wykluczy¢ {l >0
(co implikuje oddalanie si¢ kursu nominalnego od $ciezki PPP), a to z kolei
oznacza, ze analiza stabilno$ci systemu (3.51) musi obejmowaé jednoczesna
analize znakow i wartosci ocen wszystkich parametrow &, a i ¢ .

Model VEC (3.51) uwzglednia rowniez efekty, ktorym w ogolnym przypad-
ku nadawana jest interpretacja zwigzkow $redniookresowych (Juselius 2006,
rozdz. 17, Majsterek, 2008, punkt 3.3, 2010):

Azbt = é’ZB (ﬁll,lAbt—l + ﬂj_l,ZApt—l + ﬂj_l,SApt*—l) +... (354)

W praktyce interpretacja parametrow /. jest problematyczna. Sugestie, ze
sktadnik (3.54) moze reprezentowaé obecnos$¢ $redniookresowego komponentu
cyklicznego (obecnos¢ w systemie zmiennych pro- i acyklicznych) wydaja sig
niewystarczajace, gdyz trudne jest wskazanie modeli teoretycznych, ktore
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W sposob niebudzacy zastrzezen pozwolityby na formutowanie hipotez w odnie-
sieniu do parametréw S, .. Problematyczne jest takze postrzeganie rownania
(3.54) przez pryzmat stricte empiryczny: podobnie jak w przypadku parametrow
O, hipotezy odnoszace si¢ bezposrednio do £, nie mogg by¢ testowane, gdyz
nieznane sg rozktady standardowych statystyk testowych (por. Johansen, 2006a
oraz dyskusja w rozdz. 1V, punkt 5.3).

4. Dyskryminacja pomie¢dzy hipotezami REH i IKE w modelu PPP

Analiza najprostszego wariantu modelu PPP (3.51) prowadzi do wniosku,
ze aprioryczne ustalenie listy restrykcji naktadanych na wektory kointegrujace,
moze okaza¢ si¢ niemozliwe lub skrajnie klopotliwe. Rozwigzanie proponowane
przez Juselius (2010a, 2010b) polega na zredefiniowaniu problemu i przeniesie-
niu akcentu ze strukturalizacji wektorow kointegrujacych w ramach modelu
VEC-I(2) na analize rozprzestrzeniania si¢ szokow 1(2) oraz I(1) w rownowaznej
reprezentacji CST. Celem jest nakre$lenie scenariusza propagacji szokow, ktory
bylby zgodny z przyjetym modelem teoretycznym (theory-consistent CVAR
scenario, dalej: scenariusz CVAR). Idea jest nastgpujaca: jesli rozwazany model
teoretyczny jest poprawny, to to w jego ramach mozna okresli¢ kierunek trans-
misji szokow 1(2) i 1(1) i wskaza¢ zmienne absorbujgce te szoki, a to oznacza, ze
poprawnos¢ scenariusza CVAR implikuje obecno$¢ w szeregach czasowych
okreslonych i testowalnych regularnosci, przy czym te ostatnie nie musza dokta-
dnie replikowa¢ zaleznosci pojawiajacych siec w modelu teoretycznym.

Konstrukcja najprostszego scenariusza CVAR w modelu PPP polega na
zalozeniu stacjonarnosci kursu realnego i zintegrowania zmiennych nominal-
nych w stopniu pierwszym (dalej: scenariusz REH1). Obecnos¢ jednego wektora
kointegrujacego implikuje obecno$¢ dwoch trendéw stochastycznych 1(1),
M =V =2. Jesli pierwszy trend stochastyczny jest efektem kumulacji szokow
oddziatujgcych na ceny relatywne, a drugi kumuluje szoki oddziatujgce na kurs,
Uy =, &y =10,1, L&, 1 Uy =, .8, =L, 0,0]g,,, otrzymujemy:

zjﬂ““ } FTy(0) + ey (3.55)

bl éL,ll éL,Zl
|:Zi1u2i

P | = éL,lz 1@,22 ’

*

P ﬂL,B ﬂL,Z?:

Ceny krajowe i zagraniczne sg wspotokreslane przez YU, , gdy Zw"m = ﬁm;
ceny relatywne p, — p, sa wtedy generowane przez drugi trend stochastyczny:
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pt - pt* = (Bl,zz - BL,ZS)ZE:lUZi +{T02 (t) - Tos (t) + e2t - e3t} (3-56)

gdzie w nawias klamrowy ujeto_sktadniki deterministyczne i stacjonarne. Kurs
realny bedzie stacjonarny, jesli g, ,, =01 B, ,, =, ,, =B ;"

(bt - Pt pt*) _{T01(t) _Toz (t) +T03 (t)}:{en —€y + e3t) ~1 (O) (3-57)

Powyzszy przyktad wskazuje, ze w przypadku systemu I(1) o relatywnie
matych rozmiarach i precyzyjnie okreslonych warunkach réwnowagi, korzysci
z konstrukcji scenariusza CVAR sg niewielkie. Wnioski sg inne, gdy w modelu
VEC dopusci¢ obecno$¢ zmiennych 1(2). Przestanki takiego uogodlnienia sa
wystarczajaco mocne. Juselius (2006) i Majsterek (2008) prezentuja liczne
i przekonywajace argumenty wspierajace tezg¢, ze wybrane zmienne nominalne
moga by¢ generowane przez procesy zintegrowane w stopniu drugim (m.in.
ceny, place nominalne i nominalne agregaty pieniezne). Juselius (2010a)
wskazuje, ze czynnikiem decydujacym o obecnosci trendow 1(2) w cenach moze
by¢ niestacjonarno$¢ nominalnych stop procentowych lub transmisja impulséw
monetarnych. Podobne sg wskazania modelu FG (por. rownanie (3.29))

Akceptacja przedstawionych argumentéw uzasadnia rozwazenie wariantu
modelu PPP, w ktorym ceny Krajowe i zagraniczne sa zmiennymi 1(2), za$ kurs
nominalny jest zmienng I(1). Interesujace s wowczas dwa scenariusze CVAR.
W pierwszym z nich (REH2) wahania kursu nominalnego sa wspotokreslane
przez jednokrotnie kumulowane szoki &, podczas gdy ceny sa generowane
przez proces stochastyczny bedacy wynikiem podwdjnej kumulacji &, . Drugi
scenariusz (REH3) dopuszcza obecnos¢ dwoch trendow stochastycznych: trend
1(2) wspotokre§la wahania cen krajowych i zagranicznych, za$ autonomiczny
trend 1(1) jest obecny w procesie generujagcym kurs nominalny.

Scenariusz REH2 zaklada wystepowanie jednego trendu stochastycznego
1(2), S, =1, co oznacza, ze w korespondujacym z CST modelu VEC beda obec-
ne dwie relacje kointegrujace, V =2. Poniewaz V >S,, mozliwa jest identy-
fikacja V, =V —S, =1 statycznych relacji kointegrujacych oraz V, =V -V, =1
relacji kointegracji wielomianowej. Reprezentacja CST jest nastepujaca:

b, 0 C,
P |= €L2,2 ' [ZLl Zi,-:l ulj] +|Cp | [ZLl uli] + To (t) + e(m)t (3-58)
pt* ﬁLZ,ZR C13

Przy zatozeniu dlugookresowej homogenicznoséci cen krajowych B,,=5,,,
model (3.58) mozna zapisa¢ rownowaznie:
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bt =Cy 2}:1 Uy +{T01 (t) + en} (3-593)
pt = IHJ_Z,Z ZLI Zij=1 u1j + C12 ZE:l uli +{T02 (t) + eZt} (3-59b)
P — pt* = (C12 —Cy )Z::l Uy +{T02 (t) _Tos (t) + €y — eBt} (3-59C)

Latwo zauwazy¢, ze system (3.59) definiuje kurs nominalny i ceny relatywne
jako zmienne I(1), podczas gdy ceny krajowe sa zmienng 1(2). Przyjecie zatoze-
nia proporcjonalno$ci kursu nominalnego, cen krajowych i cen zagranicznych
pozwala na zastgpienie rownania (3.59c¢) relacja:

bt -p Tt pt* = (C11 - (C12 —Cy ))ZE:luli +

+{-I-Ol (t) - T02 (t) + T03 (t) + elt - eZl + eSl} (360)
a to oznacza, ze C, =C, —C,, definiuje warunek stacjonarnosci kursu realnego:
(b, —p,+p)~1(0) (3.61a)

gdzie dla uproszczenia zapisu pominigto sktadniki deterministyczne. Podstawo-
wa réznica pomigdzy scenariuszem (3.55)—(3.57) i scenariuszem zaktadajacym
zintegrowanie cen w stopniu drugim wynika stad, ze rownanie (3.60) nie
definiuje jedynego, lecz tylko jeden z dwoch wektoréw kointegrujacych.
Identyfikacja drugiej relacji kointegrujacej nie jest ktopotliwa. Zauwazmy, ze
zgodnie z (3.59a) kurs nominalny jest zmienng I(1), a ceny krajowe (3.59b) sa
zintegrowane w stopniu drugim. Model VEC nalezy rozszerzy¢ o dodatkowa
relacje kointegracji wielomianowej:

(b, —CAp,) ~ 1(0) (3.61b)

gdzie €, = Cllﬂlzl,Z .

Scenariusz REH3 oparty jest na zaloZeniu obecnosci trendu stochastycznego
1(2) i autonomicznego trendu I(1), S, =11 S, =1. W modelu obecna jest zatem
jedna relacja kointegracji wielomianowej, M —S, —S, =1, oraz jedna relacja
sredniookresowa, S, =1. Model CST:

bt ~0 Cll CZl Zt u.
P | =] Buoo | [ZaZiaUyl+|co €y { C 1'}+T0(t)+e(m)t (3.62)
p: ﬂu,s Cl3 Czs e

definiuje proces generujacy dane jako wypadkowa podwojnie kumulowanego
trendu stochastycznego oddziatujacego na ceny krajowe i zagraniczne (np.
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Uy =&,y =[0,1,-1]- &,,) i autonomicznego trendu I(1) wspotdecydujacego
0 wahaniach kursu nominalnego (np. u,; =&, =[10,0]- &, )-

Przy zatozeniu dtugookresowej homogenicznosci cen krajowych i zagrani-
cznych otrzymujemy:

b, = Cpy Xialy +Cpy XUy +{To (1) +€, 3 (3.63a)
P — P =(Cp —Cp) Xy +(Cp —C) XUy, +

H{Tp (t) — Tos (1) + €, —€5} (3.63b)
D= Blon T T Uy 0 T Uy Gy, XUy, H{T (0) +6, (3.63¢)

Przy dodatkowym zatozeniu C, =C,, —C,, ktére jest tozsame z restrykcja
przyjeta w scenariuszu (3.58)—(3.61), warunek kointegracji wielomianowej jest

nastgpujacy:
(bt -pt p:) +62Apt - I(O) (3643)

gdzie T, =(c, —(C, —Cy))BL, - Relacje rownowagi Sredniookresowej definiuje
rOwnanie:

(ﬂj_l,lAbt—l + ﬁJ_I,ZApt—l + ﬂ_l_’l.,SAptT—l) ~1 (0) (3-64b)

W ostatnim scenariuszu CVAR dla modelu PPP szoki kumulujace si¢ do
trendu stochastycznego 1(2) oddziatujg réwniez na kurs nominalny, 3,,, #0:

bt éLZ,l Ci, Cy ZP W
P |= éJ.Z,Z ) [Z::l le=1 ulj] | Cp Cp |t { ;:l ! } + To (t) + €myt (3-65)
p: ﬂu,s Cs Gy o

Analiza struktury (3.65) wskazuje, ze restrykcja dlugookresowej homogeniczn-
oci cen fB,, = f,,, uniemozliwia znalezienie relacji kointegrujacych CI(2,1)
pomigdzy kursem nominalnym

b, =B, % zij=1 u; + Cyy icaUy; +Cyy Xy Uy +{T () +€, } (3.66a)

i cenami relatywnymi:

P, — p: = (BJ_Z,Z —,Eu,s)ZLlZij:lUu + (C12 —Cp )Zgzluli + (sz —CB)ZLllJZi +
+{T02 (t) - T03 (t) +€— e3t} (3-66b)
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gdyz dowolna kombinacja liniowa réwnan (3.66a)—(3.66b) bedzie zintegrowana
w stopniu drugim ze wzgledu na obecno$¢ nieusunigtego komponentu 1(2)
W procesie generujacym kurs nominalny. Inaczej jest dla f,,, # 5,5, gdy mie-
dzy cenami relatywnymi i kursem nominalnym zachodzi zwiazek Cl(2,1):

b —C(p—p)~ 1), (3.67)
gdzie: C, = ﬁm(ﬁm - ,Em)‘l . Z rébwnan (3.66a)—(3.66b) otrzymujemy:

bt - E3 ( pt - pt*) = BJ_Z,l 2?:12ij:1u1j - c3 (BJ_Z,2 - ELz,s)z}:lzijzlulj +
+ Cllzgzluli +Cy ZLluzi + (3-68)
- E3 (Clz —Cy )ZLlUu - E3 (sz —Cx )ZE:1u2i +..

co pozwala zidentyfikowa¢ warunek C,(C,, —Cy,) ™ =/f,,(B12r — Bo3) ", PIrzy
ktérym mozliwe jest usuniecie trendu Y, u,, , tzn.:

bt - ES(pt - pt*) = (Cu - 63(C12 _Cls)) + Z}:luli +.. (3-69)

Podobnie jak w dwoch poprzednich scenariuszach sprowadzenie (3.67) do
stacjonarnosci jest mozliwe dzigki rozszerzeniu specyfikacji o stopy wzrostu
zmiennych nominalnych. W przypadku uwzglgdnienia dynamiki cen krajowych
relacja kointegracji wielomianowej:

(b, —C,(p, — p;) —C,Ap,) ~ 1(0) (3.70)

istnieje, jesli C, =(Cyy = B, (Biry — ﬂu,s)_l(clz _CB))ﬁjzl,z . I w tym scenariuszu
$ciezke Sredniookresowa opisano w réwnaniu (3.64b).

Roznice pomiedzy wynikami analizy scenariuszy CVAR REH1 (3.57),
REH2 (3.61), REH3 (3.64) i REH4 (3.70) sa zasadnicze. W pierwszym przypad-
ku, gdy model jest konstruowany przy rygorystycznych zalozeniach hipotezy
racjonalnych oczekiwan, weryfikacja poprawnosci modelu PPP redukuje si¢ do
testowania stacjonarno$ci lub — réwnowaznie — badania warunku koniecznego
i warunku dostatecznego stacjonarnosci kursu realnego. Przeglad literatury
wskazuje jednoznacznie, ze wlasnie takie podej$cie dominuje w empirycznych
badaniach parytetu walut, ale uzyskiwane w jego ramach wyniki budza jedno-
cze$nie powazne zastrzezenia. Uchylenie zatozenia o stacjonarnosci inflacji
w kolejnych dwoch scenariuszach CVAR prowadzi do zasadniczej rewizji
wnioskow. Potwierdzenie stacjonarnosci kursu realnego okazuje si¢ mozliwe
tylko wtedy, gdy w systemie obecny jest jeden trend stochastyczny 1(2). Jedno-
czes$nie konieczne jest uzupemienie modelu VEC o dodatkowy wielomianowy
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warunek rownowagi b —CAp, ~ 1(0), ktéremu nie mozna nada¢ bezposredniej
interpretacji ekonomicznej. Jesli w systemie jest obecny trend 1(2) oraz dodatko-
wy, autonomiczny trend I(1), identyfikacja statycznej relacji kointegrujacej
(b —p,+p;)~1(0) okazuje si¢ juz niemozliwa. Whasnosci modelu VEC
wspotokreslaja  wowczas dwa  wektory  kointegrujace:  wielomianowy
(b —p, +p;)+C,Ap, ~ 1(0), ktéry mozna interpretowaé jako relacje odzwier-
ciedlajaca proces konwergencji cen krajowych do poziomu PPP, oraz $rednio-
okresowy (B,,,Ab,, + B, ,Ap., + B..,Ap ;) ~ 1(0). Do jeszcze innych wnios-
kéw prowadzi analiza ostatniego scenariusza, w ktérym zatozono zintegrowanie
kursu nominalnego w stopniu drugim. Warunkiem skointegrowania zmiennych
jest uchylenie warunku dlugookresowej homogeniczno$ci cen, co prowadzi do
wielomianowej relacji kointegrujacej (b, —C,(p, — p;)—C,Ap,) ~ 1(0) o proble-
matycznej interpretacji ekonomicznej.

Z porownania czterech scenariuszy propagacji szokow w modelu PPP
wynika jednoznacznie, ze implementacja standardowego modelu VEC-1(1) (3.6)
oznacza natozenie restrykcji na liczbg 1 struktur¢ zwigzkow rownowagi.
Zignorowanie problemu kointegracji dynamicznej (3.47) i $redniookresowej
(3.50) moze by¢ zatem réwnowazne z oparciem wnioskowania na modelu
0 nadmiernie uproszczonej strukturze i tym samym prowadzi¢ do btednych
wnioskéw nie tylko o relacjach kointegrujacych, ale rowniez o przebiegu dosto-
sowan krotkookresowych kursu nominalnego. Zastosowanie modelu dopuszcza-
jacego obecnos$¢ zmiennych 1(2) jest zatem rozwigzaniem, ktore nalezy zalecaé
jako punkt wyjs$cia w empirycznych analizach modelu PPP.

Restrykcje obecne w scenariuszach CVAR wynikaja z przyjetych zatozen.
Po pierwsze, we wszystkich scenariuszach CVAR obecne jest zatozenie o istnie-
niu co najmniej jednego wektora kointegrujacego. Przyjecie takiego punktu
widzenia pozwala na przeformutowanie problemu: jesli w rozwazanym modelu
VEC mozliwe jest zidentyfikowanie relacji kointegrujacej, to poprawne sa
zatozenia przyjmowane w jednym powyzszych scenariuszy CVAR. Mozliwo$¢
empirycznego potwierdzenia jednego z nich pozwala wnioskowaé o wilasnos-
ciach procesow generujacych zmienne nominalne. Po drugie, model VEC obej-
mujacy kurs nominalny, ceny krajowe i ceny zagraniczne definiuje waskie $ro-
dowisko empirycznej analizy kursu walutowego. Potwierdza to fakt, ze w trzech
scenariuszach CVAR kluczowa okazuje si¢ eliminacja autonomicznego trendu
stochastycznego Y,u,, kumulujacego szoki oddziatujace na kurs nominalny.
Poniewaz w scenariuszu pierwszym i trzecim wymaga to natozenia restrykcji
C, =Cy, —C,, a W scenariuszu czwartym restrykcji w rodwnaniach realnego
kursu walutowego C,,(C, —Cy) " =/,,(B12s — Bs) ', pierwszoplanowego
znaczenia nabiera pytanie o potencjalne rozszerzenia modelu PPP o zmienne,
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ktorych wahania bytyby wspotokre§lane przez trend Y, u, . Takie zmienne
moglyby pozostawaé w zaleznos$ci kointegracyjnej z kursem realnym, a to z ko-
lei pozwolitoby uchyli¢ obie restrykcje.

Juselius (2010a, 2010b) rozwaza model y,, =[b, p,, p;.i.i; ] przy zatoze-
niach REH i IKE i przedstawia dwa scenariusze CVAR identyfikujace alterna-
tywnye relacje kointegrujace i ,,amorficzne” regularnosci w danych

Pierwszy scenariusz (REHS) jest spdjny z zatozeniami REH oraz zaloze-
niem endogeniczno$ci polityki monetarnej. Zaklada si¢ obecno$¢ dwoch tren-
dow stochastycznych, z ktorych pierwszy jest procesem 1(2) i oddziatluje na kurs
nominalny, ceny krajowe i ceny zagraniczne, podczas gdy drugi jest procesem
I(1) oddziatujacym na wszystkie zmienne. Juselius (2010a) wykazuje, ze w tak
zdefiniowanym systemie mozliwa jest identyfikacja trzech relacji wielomiano-
wych, V =3, i jednej relacji $redniookresowej, S, =1, ale tylko jedna z nich

(b = p+ p) + (i, —i) ~ 1(0) (3.71)

ma satysfakcjonujaca interpretacje ekonomiczng zaleznosci taczacej modele PPP
i UIP. Pozostate dwa wektory kointegrujace wigza wahania realnych stop pro-
centowych z kursem nominalnym i cenami:

(it _Apt) - aipt - ath ~1 (O) (372&)
(i, —Ap;) —a;p; —a,b, ~ 1(0) (3.72b)

Nadanie im klarownych interpretacji jest ktopotliwe. Latwo jednak zauwazy¢, ze
roznica (3.72a) i (3.72b) definiuje relacje wiazaca dysparytet realnych stop
procentowych z odchyleniami kursu nominalnego od $ciezki wyznaczanej przez
parytet sity nabywczej walut w wersji stabej:

bt - d1 pt + dz pt* + d3(it - Apt) - dB(It* - Apt*) ~ I (0) (3-73)

gdzie: d, =_a1(a4 _az)ilv d, =a,(a, _az)il’ d, =(a, _az)il

Scenariusz CVAR konstruowany przy zatozeniach IKE zaktada obecnos¢
dwoch trendow 1(2), z ktorych pierwszy oddziatuje na kurs nominalny, ceny
krajowe i ceny zagraniczne, drugi za$ na kurs nominalny i krajowe i zagraniczne
nominalne stopy procentowe (IKE6). Whnioski sg zblizone do formutowanych
w wariancie REH5 z jednym wyjatkiem: kombinacja (b, — p, + p;) + &, (i, —i;)
nie jest stacjonarna. Rozwiazanie zapewniajace jej stacjonarnos$¢ polega na roz-
szerzeniu specyfikacji o relatywne inflacje w kraju i za granica:

(b, = p, + p) + @, (i, —i;) — @,(Ap, — Ap,) ~ 1(0) (3.74)
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za$ struktura pozostatych dwoch wektorow wielomianowych jest zblizona do
relacji (3.72):

it —aAp, —a,p, - asbt ~1(0) (3.75a)
i, —a,Ap; —asp; —ah, ~ 1(0) (3.75b)

Tabela 3.1. Scenariusze CVAR w modelu PPP przy zatozeniach REH i IKE

Scenariusz Zalozenia Relacje kointegrujace
REH1 V=1 bl—pt+p:~|(0)
b, i, P ~ 1@
REH2 v=2,§,=1,§5=0 b!—p1+p:~|(0)
P p: - |(2) bt _61Apt - I(O)
b~ 1(1)
REH3 V=1,S,=1,5§ =1 (b, — p, + p;) +C,Ap, ~ 1(0)
P p: ~12) ﬂu.lAbt—l +ﬁu.2Aptf1 +ﬂu,3Ap11 ~1(0)
b ~1Q)
REH4 V=1, 82:2’ 81:1 bt_63(pt_pt*)_64Apt~l(o)
bt’ P pt* ~1(2) ﬂu,lAbH +ﬂu,2ApH +ﬂu,3ApL ~1(0)
REH5 (Juselius) Vv =3, S,=1, S, =1 (b, —p, +p))+a,(i, —i) ~ 1(0)
b, pe, pr ~ 1(2) (i, —Ap,) —a,p, —a,b, ~ 1(0)
ini*" I(l) (if—Ap:)—a3pf—a4b‘ ~|(0)

BiAD L+ B AP + B AP + B, Al
+,BL1‘5AiIi1 ~1(0)
IKE6 (Juselius) vV =3,5,=2,5,=0 (b —p,+p)+o( +i;)—a,(Ap, +Ap;) ~ 1(0)
b, Py By i, 0 ~ 1(2) i, —a,Ap, —a,p, —ab, ~ 1(0)
i, —a,Ap, —a,p; —a.b, ~ 1(0)

Zrodlo: opracowanie whasne (dotyczy wszystkich tabel).

W tabeli 3.1 zawarto zestawienie rozwazanych scenariuszy CVAR. Konklu-
zje sg nastepujace:

1. W warunkach IKE nominalne i realne kursy walutowe wykazuja cechy
procesow 1(2), podczas gdy zgodnie z hipoteza REH kurs realny jest zintegro-
wany w stopniu co najwyzej pierwszym (por. rownania (3.30)—(3.31)).
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2. Konsekwencja przyjecia hipotezy IKE jest pojawienie si¢ zalezno$ci mig-
dzy rozciagnietymi w czasie wahaniami kursu realnego i dysparytetem realnych
stop procentowych. Ten ostatni musi zatem wykazywac¢ rowniez cechy 1(2).
Podobny zwigzek zachodzi przy zatozeniach REH, jednak stopien zintegrowania
kursu realnego i dysparytetu stop realnych jest wowczas o 1 nizszy.

3. Scenariusze CVAR przy zatozeniach IKE wskazuja, ze kurs realny koin-
tegruje si¢ z dysparytetem realnych stop procentowych. Przyjecie hipotezy REH
implikuje natomiast stacjonarno$¢ kursu realnego i stacjonarno$¢ realnych stop
procentowych, przy czym wlasnosci procesOw generujace te zmienne moga
decydowa¢ o duzej trwatosci ich odchylen od réwnowagi.

4. Nominalne stopy procentowe i inflacja nie kointegruja sie, jesli popra-
wne sg zalozenia hipotezy IKE. Jest to wynik sprzeczny z predykcjami modeli
opartych na hipotezie REH, w ktérych jest obecny tzw. warunek Fischera zakta-
dajacy stacjonarno$¢ realnych stop procentowych.

Podsumowanie

Przeglad badan skointegrowania nominalnego kursu walutowego z indeksa-
mi cen krajowych w ramach modelu parytetu sity nabywczej walut prowadzi do
wnioskéw zbieznych z formutowanymi na podstawie jednowymiarowych linio-
wych testow stacjonarnosci kurséw realnych: w typowym przypadku potwier-
dzeniu skointegrowania kursu nominalnego z cenami krajowymi i zagranicz-
nymi towarzyszy niemozno$¢ natozenia restrykcji proporcjonalnosci i tylko
nieco rzadziej — restrykcji symetrii. Dlatego tez punktem odniesienia wigkszo$ci
analiz kointegracyjnych jest model parytetu sity nabywczej walut w formie
stabiej, ktory dopuszcza odchylenia oszacowan parametréw przy cenach krajo-
wych i zagranicznych od elastycznosci jednostkowych.

Ograniczenie badan do stabej wersji modelu PPP jest jednak niewystar-
czajagce. Niemoznos¢ jednoczesnego potwierdzenia skointegrowania zmiennych
nominalnych i natozenia restrykcji proporcjonalnosci moze by¢ dowodem na
niekompletno$¢ modelu PPP. Ponadto niestacjonarno$¢ kursu realnego moze by¢
jego cecha immanentng, wynikajaca z wlasnosci proceséw stochastycznych
generujacych kurs nominalny, ceny krajowe i zagraniczne. Budowany wokot
alternatywnej do REH hipotezy IKE model Frydmana i Goldberga (2007)
dopuszcza sytuacje, gdy zmienne nominalne sg generowane przez procesy
stochastyczne 1(2) lub procesy I(1) o wyraznych cechach 1(2), a to z kolei
pozwala na odwzorowanie w modelach empirycznych tych wlasnosci realnych

130



HI. Analiza kointegracji w modelu parytetu sity nabywezgej walut

kursow walutowych, ktore w literaturze sg czesto okreslane jako pierwsza
i druga zagadka Rogoffa (1996).

Konsekwencje przyjecia zatozen IKE sg bardzo powazne: ograniczona do
kursu nominalnego i cen specyfikacja systemu PPP okazuje si¢ niewystarcza-
jaca, gdyz w gospodarce niedoskonatej wiedzy kurs realny pozostaje w relacji
kointegrujacej z kombinacjg liniowa krajowej i zagranicznej inflacji i krajowych
i zagranicznych nominalnych stép procentowych. Do rownie glebokich zmian
relacji kointegrujacych prowadzi przyjecie hipotezy racjonalnych oczekiwan,
gdy zmienne nominalne sa z formalnego punktu zintegrowane w stopniu pierw-
szym, ale powolnos¢ ich reakcji na egzogeniczne szoki sprawia, ze w relatywnie
krotkich okresach wykazujg silne cechy zmiennych 1(2). | w tym przypadku
pelna analiza kointegracyjna wymaga rozwazenia modeli VEC ze zmiennymi
1(2), co zapewnia wlasciwa aproksymacje wiasnosci procesu stochastycznego
generujacego dane, ale jednoczesnie uniemozliwia nadanie identyfikowanym
relacjom kointegrujacym klarownej, intuicyjnie zrozumiatej interpretacji
ekonomicznej. Wlasciwym rozwigzaniem jest analiza propagacji egzogenicz-
nych i konstrukcja scenariuszy CVAR. Analiza tych ostatnich wskazuje, ze
struktura mozliwych do zidentyfikowania relacji kointegracji statycznej,
kointegracji wielomianowej i kointegracji $redniookresowej zalezy od liczby
trendéw stochastycznych 1(2) i I(1) oraz tego, ktore zmienne nominalne
wykazuja cechy zmiennych [(2). Przedstawione w ostatnim punkcie biezacego
rozdziatu scenariusze CVAR wskazujg, ze tylko w piewszym wariancie modelu
parytetu sity nabywczej walut (b, p,, p; ~ 1 (1)) warunki réwnowagi s definio-
wane przez rownanie PPP w wersji mocne;j.






Rozdzial IV
MODEL PPP KURSU ZLOTY/EURO W OKRESIE
1999:01-2011:06

Wprowadzenie

W pierwszym etapie empirycznej analizy kursu ztotego wzgledem euro
(i) poddano weryfikacji hipotez¢ parytetu sity nabywczej walut za pomocag
liniowych testow pierwiastkow jednostkowych, (ii) zweryfikowano hipotezy
zakladajace przyrostostacjonarnos¢ realnego kursu PLN/EUR wobec nielinio-
wych alternatyw i dokonano estymacji parametrow nieliniowego modelu autore-
gresyjnego LSTAR2 kursu urealnionego indeksami cen sektora wymiennego,
a nastepnie (iii) podjeto probe konstrukcji modelu PPP za pomoca standardowe;j
analizy skointegrowania zmiennych I(1) i pierwsza w literaturze krajowej
(iv) probe konstrukcji modelu PPP w ramach modelu VEC ze zmiennymi 1(2).
Do weryfikacji hipotezy PPP za pomocg liniowych i nieliniowych testow
pierwiastkow jednostkowych wykorzystano dane miesieczne obejmujace okres
1993:01-2011:06. Estymacji parametrow modeli LSTAR2, VEC-I(1) i VEC-I(2)
dokonano wykorzystujac dane z okresu 1999:01-2011:06, w ktéorym obowigzy-
wal rezim petzajacego pasma wahan (crawling band) z szerokim pasmem
dopuszczalnych odchylen od kursu parytetowego (1999:01-2000:04; kurs ,,efek-
tywnie” ptynny) oraz rezim kursu ptynnego (2000:04-2011:06; szerszy opis
ewolucji systemu walutowego w Polsce zawarto w punkcie 1).

Weryfikacja hipotezy PPP miata na celu wstgpng identyfikacje wiasnosci
kurséw realnych definiowanych dla réznych deflatorow w réznych rezimach
walutowych oraz porownanie wynikow z wynikami uzyskiwanymi przez innych
autoréw. Realny kurs walutowy PLN/EUR zdefiniowano dla najczesciej wyko-
rzystywanych w badaniach empirycznych indeksow cen konsumenta CPIL,
ktorych wahania sag wspolokre§lane przez zmiany cen w sektorze wymiennym
i niewymiennym, oraz indekséw cen w przetworstwie przemystowym, reprezen-
tujacych ceny sektorow tradables. Badaniom nie poddano kursu deflowanego
indeksami cen producenta (producer price index, PPI), co w analizie kursu ztote-
go uzasadnia duzy udzial w krajowym indeksie PPl cen administracyjnych
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i regulowanych. Analizami obj¢to roztacznie okresy obowigzywania parytetu
petzajacego (crawling peg; proba 1993:01-1998:12) i kursu ptynnego (1999:01
—2011:06) z wyr6znieniem okresu 1999:01-2008:06 poprzedzajacego kryzys
finansowy zapoczatkowany zatamaniem rynku kredytow subprime w USA latem
i jesienig 2008 r. (dalej w uproszczeniu: kryzys subprime). Testy pierwiastkow
jednostkowych wykorzystano do posredniej weryfikacji hipotezy o ,,anomalii
aprecjacyjnej” w okresie 2007:01-2008:08 (por. Kelm, 2010a), zgodnie z ktorg
obserwowane na poczatku kryzysu subprime glebokie ostabienie ztotego miato
W znacznej mierze charakter dostosowania do kursu réwnowagi.

Odrzucenie hipotezy o obecnosci pierwiastkdw jednostkowych na rzecz
alternatywy, zgodnie z ktorg dostosowania kursu realnego majg charakter nieli-
niowy, a nastgpnie odrzucenie hipotezy zaktadajacej liniowo$¢ autoregresyjnego
modelu kursu realnego uzasadniaty konstrukcje modelu STAR kursu realnego.
Omawiany w dalszej cze$ci rozdziatu model LSTAR?2 kursu realnego PLN/EUR
pozwolit rozszerzy¢ badania na dwa dodatkowe watki. Po pierwsze, identy-
fikacja okresow, w ktorych kurs realny wykazuje cechy zmiennej 1(1) lub 1(0)
umozliwia oceng proporcji w jakiej pozostaje liczba obserwacji zaliczanych do
rezimu wewngtrznego i zewnetrznego, co daje z kolei odpowiedz na pytanie, czy
globalna stacjonarno$¢ kursu realnego nie jest potwierdzana wylacznie dzigki
obecnosci w probie niewielkiej liczby obserwacji nietypowych. Mozliwe jest
takze wyznaczenie ocen potokreséw wygasania HL w okresach charakteryzuja-
cych si¢ najwigkszym odchyleniu kursu realnego od parytetu. Po drugie, wnioski
ptynace z analizy modelu LSTAR2 mozna bezposrednio odnosi¢ do wnioskow
formutowanych w modelu Frydmana i Goldberga (2007). W szczegolnosci, uza-
sadniona jest teza, iz w okresach identyfikowanych w modelu LSTAR2 jako
okresy rezimu zewngtrznego nast¢pujg obecne w modelu FG glebokie korekty
strategii prognostycznych, ktorych ostatecznym skutkiem sg zmiany kierunkow
trendow bazowych (rozdz. I11, pkt 2, dyskusja wokot rownania (3.24)). Przyjmu-
jac taki punkt widzenia tatwo zauwazy¢, ze model LSTAR2 umozliwia okresle-
nie dlugosci okreséw, w ktorych takie korekty nastepuja, a to z kolei pozwala
oceni¢ skale ,,konsensusu rynkowego” co do potencjalnego przewarto$ciowania
lub niedowarto$ciowania kursu walutowego: im krotszy jest okres, w ktorym
nastepuje zmiana kierunku trendu bazowego, tym wigksza jest homogeniczno$¢
oczekiwan kursowych.

Z dyskusji przedstawionej w rozdziale III wynika jednoznacznie, Ze punk-
tem wyjscia kointegracyjnych analiz parytetu sity nabywczej walut powinien
by¢ model wektorowej korekty btedem uwzgledniajacy obecnos$¢ zmiennych
I(2) 1 dopiero wyniki testow potwierdzajace petny rzad macierzy o ', (por.
rozdz. III, wzor (3.38)) daja podstawy do rozwazenia standardowego modelu
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VEC dla zmiennych I(1). Z tej perspektywy rozwazenie w pierwszej kolejnosci
modelu VEC-I(1) realnego kursu PLN/EUR i dopiero w nastepnym kroku podje¢-
cie pelnej analizy kointegracyjnej 1(2) wymaga wyjasnien. Za podjeciem analizy
modelu VEC-I(1) przemawiaja dwie istotne przestanki. Po pierwsze, przeglad
badan empirycznych wskazuje, ze niemal wszystkie analizy kointegracyjne pa-
rytetu sity nabywczej walut sa prowadzone przy zatozeniu zintegrowania zmien-
nych nominalnych w stopniu pierwszym. Analogiczne rozwigzania sg przyjmo-
wane w analizach kursu ztotego. Celem omawianej w dalszej czeSci rozdziatu
analizy kointegracyjnej 1(1) modelu PPP jest zatem poroéwnanie wynikow
estymacji oraz ocena ich wrazliwosci na rozszerzenie proby o okres kryzysu
subprime. Po drugie, problemem niedostrzeganym w badaniach parytetu sity
nabywczej walut jest koniecznos$¢ wnikliwej analizy wszystkich wlasnos$ci
modelu VEC-I(1). Szczegdlnie powazne zagrozenia pojawiaja si¢, gdy ostatecz-
ne wnioski sg formutowane na podstawie modeli, w ktérych obecne sa pier-
wiastki wybuchowe oraz modeli, ktorych wtasno$ci jednoznacznie wskazuja na
obecno$¢ zmiennych 1(2) lub zmiennych 1(1) o silnych cechach 1(2).

Model VEC-1(2) wykorzystano do empirycznej weryfikacji scenariuszy
CVAR propagacji egzogenicznych szokow przy zatozeniach REH i1 wstgpnej
identyfikacji zmiennych, ktorych uwzglednienie w rozszerzonym modelu PPP
moze prowadzi¢ do konstrukcji modelu kursu PLN/EUR o akceptowalnej
interpretacji ekonomicznej i satysfakcjonujacych wlasnosciach stochastycznych.

1. Ewolucja systemu walutowego w Polsce

Skokowa realna deprecjacja ztotego w styczniu 1990 r. byla bezposrednig
konsekwencja nominalnej dewaluacji zlotego z 0,34 zlotych za dolara USA
w ostatnim kwartale 1989 r. do poziomu 0,95 ztotych (z poczatkiem stycznia
1990 r.) i wprowadzenia rezimu statego kursu walutowego wzgledem dolara
USA. Usztywnienie kursu ztotego bylo jednym z kluczowych z skladnikow
pakietu stabilizacyjnego: w warunkach uwolnienia cen, ktéremu w naturalny
sposob towarzyszyla gwaltowna inflacja korekcyjna i szybkie przywrdcenie
rownowagi na rynkach towarowych, staty kurs walutowy pekit role kotwicy
antyinflacyjnej (np. Welfe i in., 1995; Bauc i in., 1996; Kokoszczynski, 2004).
Obserwowana jeszcze w pierwszym kwartale 1991 r. aprecjacja ztotego byta
zatem skutkiem przyspieszonego wzrostu ogoélnych indeksow cen, a to z kolei
oznacza, ze gwaltowne wahania kursu realnego w poczatkowym okresie trans-
formacji nalezy bezposrednio wigzaé¢ z szokiem transformacyjnym.
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Tabela 4.1. Rezimy walutowe w Polsce w latach 1990-2011

Data Rezim walutowy Charakterystyki
1990.01.01 Kurs staly wzgledem dolara USA 1USD =0,95 PLN
1991.05.17 Kurs staly wzgledem koszyka walut: Dewaluacja wzgledem dolara USA =

USD (45%),DEM (35%),GBP (10%),  16,8%
FRF (5%),CHF (5%)

1991.10.15 Parytet pelzajgcy Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 1,8%
1992.02.26 Dewaluacja = 12,0%
1992.08.27 Dewaluacja = 8,1%
Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 1,6%
1994.09.13 Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 1,5%
1994.11.30 Stopa dewaluacji miesigcznej = 1,4%
1995.02.16 Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 1,2%
1995.05.16 Pelzajqce pasmo wahan Przedzial zmiennosci = +/—7,0%
1995.12.22 Rewaluacja = 6,0%
1996.01.08 Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 1,0%
1998.02.25 Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 0,8%
Przedzial zmiennosci = +/-10,0%
1998.07.17 Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 0,65%
1998.09.10 Stopa dewaluacji miesi¢cznej = 0,5%
1998.10.29 Przedzial zmiennosci = +/-12,5%
1999.03.25 Stopa dewaluacji miesigcznej = 0,35%
Przedzial zmiennosci = +/-15%
1999.06.07 Likwidacja fixingu transakcyjnego

2000.04.12 Kurs ptynny

System statego nominalnego kursu ztotego wzgledem dolara USA obowig-
zywal do 16 maja 1991 roku (por. tab. 4.1; szersza dyskusja o ewolucji systemu
walutowego w Polsce w: Stawiniski, 1999; Szpunar, 2001, s. 225 in.). Utrzymu-
jaca si¢ w tym czasie wysoka inflacja spowodowata w krotkim czasie pogorsze-
nie wskaznikow terms of trade, powstanie znacznego deficytu obrotow towaro-
wych i spadek stosunkowo niskiego poziomu rezerw walutowych. Niekorzystna
sytuacja w bilansie ptatniczym doprowadzita w maju 1991 r. do dewaluacji
ztotego wobec dolara o blisko 17% i odpowiedniego ostabienia zlotego wzgle-
dem pozostalych walut. Przyjeto jednoczes$nie, iz parytet zlotego bedzie ustalany
w stosunku do koszyka walutowego, w ktorego sktad weszty waluty glownych
partneréw handlowych i waluty wykorzystywane w rozliczeniach mi¢dzynaro-
dowych. W pazdzierniku tego samego roku system kurséw statych zastgpiono
pelzajacym kursem walutowym (crawling peg), przyjmujac poczatkowo miesig-
czng stope dewaluacji zlotego na poziomie 1,8%. Wprowadzenie mechanizmu
petzajacej dewaluacji miato miejsce w okresie, w ktorym na rynku walutowym
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wyksztatcit si¢ juz trend aprecjacyjny obecny jeszcze rok po pelnym uptynnieniu
kursu ztotego w kwietniu 2000 r. (rys. 4.1, por. np. Nuti, 2000).
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Rysunek 4.1. Realny kurs PLN/EUR dla indeksow CPI i PPI, 1993:01-2011:06
(logarytmy naturalne, 2000=0)

W okresie bezposrednio nastgpujacym po wprowadzeniu mechanizmu
crawling peg kurs nominalny nadal petit rolg¢ kotwicy antyinflacyjnej (szcze-
goty w: ,,Raporty Roczne NBP”, rozne roczniki). W latach 1992-1993 wyznacz-
nikiem polityki monetarnej byla kontrola podazy pienigdza krajowego oraz
zapewnienie odpowiedniego, gwarantujagcego mozliwo$¢ obshugi zadluzenia
zagranicznego wzrostu rezerw walutowych. Polityka kursu nakierowana byta
zatem na jednoczesng realizacje dwoch rozbieznych celow: ograniczanie wpty-
wu dewaluacji zlotego na wzrost cen oraz stymulowanie eksportu. Realizacja
drugiego celu napotkata powazne trudnosci, gdyz przyjeta jeszcze w pazdzier-
niku 1991 r. stopa dewaluacji ztotego okazata si¢ zbyt mata w proporcji do
wzrostu cen czego skutkiem byta realna aprecjacja ztotego, poglebienie deficytu
na rachunku obrotéw towarowych i spadek rezerw walutowych. Kontrakcja
wladz monetarnych polegala na przeprowadzeniu dwoch skokowych dewaluacji
(por. tab. 4.1), ktore doprowadzity do okresowego wyhamowania tendencji apre-
cjacyjnych. W roku 1994 dwukrotnie obnizono miesigczng stope dewaluacji
ztotego co z jednej strony uzasadnial spadek inflacji, z drugiej za§ — znaczny
wzrost rezerw walutowych, konieczno$¢ sterylizacji nadwyzkowej podazy
pieniadza i coraz silniej zarysowujace si¢ nadmierne oczekiwania aprecjacyjne.
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Niezaleznie od kolejnej obnizki stopy dewaluacji kursu nominalnego do
1,2% w skali miesiecznej, poczatek roku 1995 charakteryzowat si¢ wzmocnie-
niem oczekiwan aprecjacyjnych, ktore indukowaly naptyw kapitatow spekula-
cyjnych i zwigkszaty skale i koszty sterylizacji. Zastapienie rezimu crawling peg
systemem petzajacego pasma wahan wokot kursu centralnego w maju 1995 roku
byto rozwigzaniem umozliwiajacym rynkowa korekte poziomu kursu nominal-
nego przy jednoczesnym zwigkszeniu ryzyka spekulacji walutowej. Bezposred-
nim skutkiem wprowadzenia rezimu crawling band byt wzrost wartosci ztotego,
ostabienie oczekiwan aprecjacyjnych i odptyw kapitatow krétkoterminowych.
Powyzsze tendencje ulegly jednak szybkiemu odwrdceniu, a przyczynit si¢ do
tego znaczacy naptyw kapitalow przeznaczonych na finansowanie FDI (przy
niezmienionym naplywie inwestycji portfelowych), ktory lacznie z dodatko-
wymi wptywami z eksportu przygranicznego doprowadzity do przewarto$ciowa-
nia kursu rynkowego wzgledem kursu referencyjnego (ok. 6% we wrzesniu
1995), ponownego pojawienia si¢ oczekiwan aprecjacyjnych i powrotu kapita-
1ow spekulacyjnych. W celu oslabienia presji aprecjacyjnej, w drugiej potowie
grudnia dokonano szescioprocentowej rewaluacji kursu centralnego, jednak
pierwszy kwartal roku 1996 nadal charakteryzowat si¢ tendencjami obserwowa-
nymi w drugiej polowie roku 1995. W dalszej czesci 1996 r. naptyw walut
zagranicznych ostabl, a odchylenia kursu rynkowego od kursu centralnego
wskazywaty na stabilizacje rynku walutowego. Dopiero w roku 1997 nastapito
spowolnienie trendu aprecjacyjnego. Przyczyng okazaly sie zaburzenia na
miedzynarodowych rynkach walutowych zwigzane z kryzysem korony czeskiej
(z ograniczonym wplywem na kurs ztotego) i znacznie powazniejszym w skut-
kach kryzysem azjatyckim. Rok 1998 przyniost dluzsza sekwencje zmian rezimu
petzajacego pasma wahan, tj. trzykrotng obnizke stop dewaluacji kursu central-
nego i dwukrotne poszerzenie przedziatu dopuszczalnych wahan kursu nominal-
nego. Uelastycznienie systemu walutowego ulatwito neutralizacj¢ zaburzen
ptynacych z ciagle niestabilnych $wiatowych rynkéw finansowych w czasie
kryzysu rosyjskiego i ataku na brazylijskiego reala (sierpien-wrzesien 1998).

Liberalizacje rezimu walutowego nalezy jednoznacznie wigza¢ z uelasty-
cznieniem polityki monetarnej, ktoére polegalo na wprowadzeniu w 1999 r.
strategii bezposredniego celu inflacyjnego. Poniewaz zgodnie z tzw. tréjkatem
niemoznosci (impossible trinity) w warunkach swobody przepltywow kapitato-
wych niemozliwe jest jednoczesne prowadzenie autonomicznej polityki mone-
tarnej i utrzymywanie statego kursu walutowego, w trzech nastepnych latach
doprowadzono do pelnej liberalizacji rynku walutowego. Na poczatku 1999 r.
dokonano ostatniej korekty systemu crawling band zmniejszajac stopg miesig-
cznej dewaluacji do poziomu 0,35% i poszerzajac pasmo dopuszczalnych wahan
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do przedziatu +/-15%, a nastgpnie — w czerwcu 1999 — zniesiono obowiazek
dokonywania przez NBP transakcji walutowych z bankami komercyjnymi po
kursie fixingowym, co w praktyce oznaczalo wycofanie si¢ banku centralnego
z rynku walutowego i dalszg liberalizacj¢ systemu kursowego. Ostateczna zmia-
na systemu walutowego nastgpita 12 kwietnia 2000 r., gdy wprowadzono rezim
kursu ptynnego. Cho¢ z formalnego punktu widzenia to wlasnie ta ostatnia data
wyznacza moment catkowitego uptynnienia kursu ztotego, to jednak w praktyce
modelowania mozna przyjac, ze rezim pltynnego kursu ztotego wystepowat juz
znacznie wczesniej, tj. w trzecim kwartale 1998 i catym roku 1999 (Bgza-Boja-
nowska, 2009). Za akceptacja takiego zatozenia przemawiaja dwa argumenty, tj.
brak odchylen kursu od S$ciezki parytetowej zblizajacych kurs rynkowy do
krancow przedziatu dopuszczalnych wahan oraz to, ze ostatnig interwencje
walutowg w ramach rezimu crawling band przeprowadzono w sierpniu 1998 r.,
a nastepna miala miejsce dopiero w kwietniu 2010 r.

Wprowadzenie rezimu kursu plynnego sprawilo, ze o wahaniach realnego
kursu zlotego zaczely decydowaé wylacznie mechanizmy rynkowe, ktorych
peta identyfikacja wymaga implementacji odpowiednich modeli ekonometry-
cznych. Akceptujac jednak na chwile nieco wyzszy stopien ogoélnosci analizy
mozna postawié tezg, iZ najwazniejszymi determinantami wahan realnego kursu
ztotego byly zaburzenia na migdzynarodowych rynkach finansowych, zmiany
ryzyka globalnego oraz czynniki charakterze wewngtrznym. W przypadku
pierwszej grupy czynnikow tatwo wskaza¢ dos¢ dtuga sekwencje zaburzen na
lokalnych rynkach finansowych (Argentyna, Brazylia, Turcja, Wegry) oraz
kryzysy walut peryferyjnych (Argentyna), ktore poprzez efekt zarazania (conta-
gion) wptywaty w latach 1999-2003 na zmienno$¢ kursu ztotego. Wspdlna
cechg powyzszych zawirowan byt jednak ich krotkotrwaty wplyw i bardzo
umiarkowana skala deprecjacji zlotego. Wyjatkiem byt jedynie kryzys argen-
tynski, z ktorym mozna powigzaé blisko pigtnastoprocentows deprecjacje
ztotego wzgledem euro w pierwszej dekadzie lipca 2001.

Wahania ryzyka globalnego okazaly si¢ czynnikiem zdecydowanie silniej
oddzialujacym na kurs ztotego, a ich skutkiem byta (i) umiarkowana, cho¢
jednoczesnie wyrazna aprecjacja ztotego w latach 2005-2007 i w pierwszym
potroczu 2008, (ii) gwattowna deprecjacja po wybuchu kryzysu subprime jesie-
nig 2009 r. oraz (iii) umiarkowane wzmocnienie ztotego od drugiego poirocza
2009 r. (wsparte otwarciem elastycznej linii kredytowej MFW, Flexible Credit
Line). Czynniki o charakterze wewnetrznym dominowaly w pozostatych okre-
sach. Trend aprecjacyjny w latach 2000-2001 mozna wigza¢ z malejacym ryzy-
kiem makroekonomicznym, a w szczegdlnosci z wyraznym spadkiem deficytu
na rachunku obrotéw biezacych, ktéry dodatkowo modgt by¢ finansowany przez
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dlugoterminowe kapitaty inwestycyjne. Z kolei do§¢ gwaltowna tendencja
deprecjacyjna w latach 20022003 i czterech pierwszych kwartatach roku 2004
wynikata z rosngcych potrzeb pozyczkowych sektora rzadowego, ktédremu
towarzyszyto spowolnienie naptywu kapitatlow dtugoterminowych. Przystapie-
nie Polski do Unii Europejskiej obnizylo ryzyko inwestycyjne, co w potaczeniu
z malejacym ryzykiem inwestycji na rynkach wschodzacych ponownie zainicjo-
walo aprecjacje ztotego.

Zaprezentowana analiza potencjalnych zalezno$ci pomiedzy rezimem kur-
sowym i fluktuacjami realnego kursu ztotego ma dos¢ ogdlny charakter, jednak
pozwala jednoznacznie wyrozni¢ trzy podokresy, w ktorych wahania kursu
ztotego byty konsekwencja oddzialywania réznych czynnikoéw. Wnioski sg nas-
tepujace:

1) szok transformacyjny byl relatywnie krotki i miat miejsce w czasie gwat-
townego dostosowania inflacyjnego, co decyduje o tym, ze empiryczne analizy
determinant kursu realnego na poczatku lat dziewiecdziesiagtych ubiegtego wieku
sg podejmowane rzadko;

2) systematyczny trend aprecjacyjny obserwowany w latach 1992-1998
rozni si¢ istotnie od obserwowanych w latach 1999-2011 oscylacji kursu wzdtuz
znacznie tagodniejszych $ciezek aprecjacyjnych (rys. 4.1).

0,5 -

-0,2

-0,3 -
M T 1D O - 0 O O d AN MM S 10D © N~ 0 0 O -
D O O O OO OO O O O O O O O O O «d od
DD O OO OO O O O O O O O O O o O O O O
o A NN AN AN NN NN NN NN

-------------- q(CPI)

M

Q

Rysunek 4.2. Realny kurs PLN/EUR dla indeksow CPI i PPI w przetworstwie
przemystowym, 1993:01-2011:06 (logarytmy naturalne, 2000=0)
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Ten ostatni wniosek ulega jednak istotnej korekcie, gdy zawezi¢ definicje
indeksu cen producenta do deflatora produkcji w przetworstwie przemystowym
(sekcja C wedtug klasyfikacji NACE, rys. 4.2). Poniewaz ceny w pozostatych
sekcjach przemystu' byly w analizowanym okresie w duzej mierze uzaleznione
od decyzji administracyjnych, zastapienie ogdlnego deflatora produkcji przemy-
stowej indeksem cen w przetworstwie przemystowym przybliza definicje realne-
go kursu walutowego do kursu urealnianego cenami w sektorze wymiennym.
Konsekwencje sg klarowne: obecno$¢ trendu aprecjacyjnego w kursie realnym
wyznaczanym za pomocg cen sektora tradables jest problematyczna, ale w dal-
szym ciggu mozliwe jest rozroznienie pomigdzy okresem 1993—1998 (wzglednie
1993-1999), w ktéorym kurs realny charakteryzowat si¢ umiarkowanymi waha-
niami i bardzo slabym trendem aprecjacyjnym, oraz okresem 1999-2011
(wzglednie 2000-2011), w ktorym po pelnej liberalizacji systemu walutowego
pojawily sie¢ glebokie wahania kursu urealnionego cenami w przetworstwie
przemystowym.

2. Empiryczne modele PPP kursu zlotego — przeglad badan

Analiza wahan realnych kurséw PLN/EUR w nast¢pujacych po sobie rezi-
mach walutowych prowadzi do wniosku, ze wyniki badan empirycznych moga
(lub scislej: powinny) by¢ wrazliwe na wybor deflatoréw oraz okres obejmowa-
ny estymacja i wnioskowaniem statystycznym. Przeglad dos¢ bogatej literatury
poswigconej badaniom stacjonarno$ci i modelowaniu kursu ztotego potwierdza
zasadnos¢ takich oczekiwan i pozwala dodatkowo postawié tezg, iz ostateczne
wyniki zalezg réwniez od waluty, wzgledem ktorej jest liczony kurs zlotego
(najczesciej: dolar USA, euro i kurs efektywny) 1 uzytych metod ekonometrycz-
nych (alternatywne liniowe i nieliniowe testy pierwiastkow jednostkowych,
konkurencyjne techniki kointegracyjne).

Porzadkujac prace empiryczne poswigcone badaniom stacjonarnosci kursu
ztotego wedlug kryterium historycznego, tj. zaczynajac od analiz obejmujgcych
okresy najwcze$niejsze, uwage zwracaja pionierskie badania Thackera (1995)
I dwie juz wspotczesne prace Arize’a (2011) oraz Telatara i Hasanova (2009).
W pierwszym przypadku analizowane sa kursy zlotego i forinta wzgledem

! Pozostate sekcje przemystu wedtug klasyfikacji NACE (fr. Nomenclature statistique des
Activités économiques dans la Communauté Européenne): B — gbmictwo i wydobywanie, D — wy-
twarzanie i zaopatrywanie w energi¢ elektryczna, gaz, par¢ wodng i goraca wodg, E — dostawa
wody; gospodarowanie $ciekami i odpadami; rekultywacja.

141



Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

dolara USA, marki niemieckiej i funta brytyjskiego w okresie 1982:01-1993:02,
tj. w przedziale czasowym obejmujacym gospodarke planowa, szok transforma-
cyjny i1 poczatkowa fazg okresu transformacji gospodarczej. Wyniki uzyskane
przez Thackera (1995) nie zaskakujg — test pierwiastka jednostkowego Phillipsa
i Perrona (1988) nie daje podstaw do odrzucenia hipotezy o zintegrowaniu
trzech realnych kursow zlotego w stopniu pierwszym. Arize (2011) bada z kolei
kursy efektywne walut 66 krajow najstabiej rozwinietych (least developed coun-
tries, LDC), w tym kurs ztotego w probie 1980:01-2009:10, podczas gdy Telatar
i Hasanov (2009) koncentruja si¢ na wtasnos$ciach realnych kurséw efektywnych
w okresie 1988:01-2007:11 w dwunastu krajach Europy Srodkowo-Wschodniej
(Central and Eastern European Countries, dalej: CEE). Telatar i Hasanov
(2009) formutuja wniosek o niestacjonarnosci kursu ztotego na podstawie testow
ADF i KPSS (Kwiatkowski i in. (1992)). Wyniki badan Arize’a (2011) sa jednak
inne, gdyz zastosowanie testu KPSS nie pozwala odrzuci¢ hipotezy o stacjonar-
nosci realnego kursu efektywnego.

Uzyteczno$¢ 1 wiarogodnos¢ wynikow badan realnego kursu ztotego
w okresach obejmujacych nie tylko rézne rezimy kursowe, ale takze rozne syste-
my gospodarcze, moze budzi¢ watpliwoSci, jednak catkowite zignorowanie
wynikéw prezentowanych w trzech cytowanych opracowaniach réwniez rodzi
zastrzezenia. Weryfikacje hipotezy PPP w probie obejmujacej rozne systemy
gospodarcze mozna uzasadnia¢ uniwersalnym charakterem prawa jednej ceny,
ktére — np. przez analogi¢ do funkcji produkcji — powinno pozostawa¢ w mocy
niezaleznie od rezimu gospodarczego. Z drugiej strony nalezy ponownie wska-
za¢ problem niejednorodnosci proby (podobny do omawianego w przypadku
badan opartych na dtugich szeregach czasowych) i zwigzane z nim powazne
znieksztatcenia ocen parametréw autoregresji i ostatecznie — znieksztatcenia
warto$ci sprawdzianow w testach ADF i KPSS. Nalezy rowniez zwroci¢ uwage
na réznice mi¢dzy wynikami przedstawianymi przez Telatara i Hasanova (2009)
i Arize’a (2011). Oté6z w pierwszym przypadku proba obejmuje okres przed
kryzysem subprime i test KPSS sugeruje niestacjonarnos¢ kursu realnego,
podczas gdy rozszerzenie badan na okres gwattownych dostosowan na rynkach
walut krajow LDC w latach 2008—-2009 prowadzi do ,,odwrocenia” wnioskow
— wedtug Arize’a (2011) kurs ztotego jest generowany przez stacjonarny proces
stochastyczny. Taki wynik otwiera podejmowang dalszej czg¢sci monografii
dyskusje o charakterze dostosowania kursowego na przetomie lat 2008—2009.
To ostatnie moze by¢ postrzegane jako korekta anomalii aprecjacyjnej majacej
miejsce w drugim potroczu 2007 r. i pierwszym poiroczu 2008 r. (por. Kelm,
2010a, 2011) lub tez moze by¢ interpretowane jako okresowe odchylenie kursu
od trwatego trendu aprecjacyjnego, indukowanego zgodnie z badaniami Bezy-
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-Bojanowskiej (2008, 2009) i Bezy-Bojanowskiej i MacDonalda (2009) przez
r6znice w dynamikach TFP w Polsce 1 strefie euro.

Przeglad pozostatych opracowan, w ktorych omawiane sa wyniki liniowych
testow pierwiastkow jednostkowych prowadzi do wniosku, Zze niezalezng od
analizowanego okresu cechg realnych kurséw zlotego wzgledem najwazniej-
szych walut $wiatowych jest ich przyrosto- lub trendostacjonarno$¢. Dibooglu
i Kutan (2001) relacjonuja wyniki testow ADF i KPSS w okresie szoku transfor-
macyjnego 1 najgwattowniejszych dostosowan cenowych 1990:01-1993:03,
ktére jednoznacznie potwierdzaja niestacjonarnos¢ efektywnego kursu ztotego
deflowanego indeksami CPI. Podobne wnioski dla kursu zlotego wzgledem
dolara USA, euro i koszyka walut europejskich deflowanego indeksami CPI for-
mutuja Christev i Noorbakhsh (2000) w probie rozszerzonej na okres 1990:01
—1998:12 przy wykorzystaniu testow ADF, KPSS i testu Schmidta i Phillipsa
(1992), jednak Giannellis i Papadopoulos (2007), analizujac jeszcze dluzsza
probe 1990:01-2006:07 dla kursu PLN/EUR uzyskuja w tescie ADF wynik,
ktory przy liberalnie dobranym poziomie istotnosci pozwala odrzuci¢ obecno$é
pierwiastka jednostkowego w kursie realnym (p-value =0,0734). Badania,
w ktorych wykorzystuje si¢ liniowe testy pierwiastkow jednostkowych i pomija-
ne s3 okresy szoku transformacyjnego i inflacji korekcyjnej oraz okres kryzysu
finansowego z przetomu lat 2008-2009 jednoznacznie wskazuja na nie stacjo-
narno$¢ kursu zlotego (Barlow, 2003 — test ADF dla proby 1994:01-2000:12,
koszyk dolara USA i marki niemieckiej; Cuestas, 2009 — test Ng i Perrona,
2001, w probie 1992:01-2007:02 dla kursu efektywnego i w probie 1993:12
—2006:10 dla kursu dolara USA i euro; Rubaszek i in., 2009 — kurs PLN/EUR
urealniany indeksem HICP w podziale na 12 grup produktow i deflatorem
warto$ci dodanej brutto w podziale na 6 sekcji NACE, test ADF odpowiednio
dla prob kwartalnych 1996-2005 i 1995-2005).

Podsumowujac przeglad wynikow liniowych testow pierwiastkow jedno-
stkowych warto odwota¢ si¢ do pracy Bahmani-Oskooee’ego 1 Hegerty’ego
(2009), w ktorej zaprezentowano szeroki przeglad empirycznych badan parytetu
sity nabywczej w krajach LDC i zdecydowanie we¢zsze omodwienie wynikow
uzyskiwanych dla krajow CEE. W przypadku analiz kursu ztotego warto$¢ for-
mulowanych wnioskéw jest zatem ograniczona, jednak przeglad Bahmani-Osko-
oee’ego 1 Hegerty’ego (2009) nie pozostawia watpliwosci, ze lata 2005-2006
wyznaczaja poczatek okresu, ktorym nastepuje intensyfikacja wykorzystania
nieliniowych testow pierwiastkow jednostkowych w badaniach kurséw realnych
walut krajow LDC. Doktadniejszy przeglad badan kursu zlotego i walut pozosta-
tych krajow Europy Srodkowo-Wschodniej potwierdza powyzsze spostrzezenie
— wyniki standardowych liniowych testow zintegrowania kursow realnych sg
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obecnie konfrontowane z wynikami uzyskiwanymi w podejsciach nieliniowych.
Konsekwencje sg istotne, gdyz powszechnie akceptowany poglad o niestacjonar-
nosci kursow realnych walut krajow CEE jest coraz czgéciej zastepowany teza
zaktadajaca nieliniowe dostosowania realnych kursow walutowych w kierunku
trajektorii PPP.

Przy omdéwieniu empirycznych analiz nieliniowo$ci w dostosowaniach real-
nych kurséw ztotego do $ciezki PPP dobrym punktem wyjs$cia jest cytowana juz
wyzej praca Giannellisa i Papadopoulosa (2007), w ktérej autorzy wskazuja na
mozliwo$¢ odrzucenia obecnos$ci pierwiastka jednostkowego w realnym kursie
PLN/EUR?, ale jednoczeénie zauwazaja, ze ocena parametru autoregresji (0,994)
implikuje skrajnie powolny proces dostosowawczy z potokresem wygasania
wynoszacym ponad 115 miesigcy. Ten ostatni wynik stawia pod znakiem zapy-
tania wiarogodno$¢ wskazan testu ADF. Jednocze$nie test liniowosci Hansena
(1997) daje podstawy do odrzucenia hipotezy o liniowosci procesu autoregresyj-
nego, ktoremu podlega kurs PLN/EUR. Ten ostatni wynik sklania autoréw do
rozwazenia progowych modeli autoregresyjnych SETAR (rownanie (2.3), por.
takze: Giannellis i Papadopoulos, 2010). Wyniki estymacji sg jednoznaczne:
W rezimie zewnetrznym ocena parametru autoregresji spada do poziomu 0,889
co odpowiada pétrocznemu pétokresowi wygasania.

Teza o nieliniowych dostosowaniach kurs ztotego wzgledem euro wzdtuz
$ciezki PPP znajduje w badaniach Giannellisa i Papadopoulosa (2007), (2010)
mocne wsparcie empiryczne, jednak przeglad innych prac sugeruje ostroznosé
W interpretacji wynikow. Arize (2011) wykorzystuje test KSS w probie liczacej
az 358 obserwacji miesigcznych i nie jest w stanie odrzuci¢ hipotezy o zintegro-
waniu realnego efektywnego kursu ziotego przy alternatywie dopuszczajacej
dostosowania nieliniowe typu ESTAR. Podobne wyniki uzyskujg w krotszych
probach Telatar i Hasanov (2009) oraz Cuestas (2009). W pierwszym przypadku
autorzy argumentuja, ze jedng z przyczyn niemoznosci odrzucenia hipotezy
zerowej w tescie KSS mogg by¢ zmiany strukturalne. Wykorzystujac propozycje
Sollisa (2004), zgodnie z ktorg w hipotezie alternatywnej analizowana zmienna
charakteryzuje si¢ asymetrycznymi dostosowaniami wzdtuz §ciezki definiowa-
nej przez trendy deterministyczne ,,sklejane” za pomocg gtadkich funkcji przej-
$cia Telatar i Hasanov (2009) ostatecznie odrzucajg obecnos¢ pierwiastka
jednostkowego w realnym efektywnym kursie ztotego. Z kolei Cuestas (2009)
rozwaza alternatywne podejscie Bierensa (1997) do testu KSS, polegajace na
rozszerzeniu roéwnania (1.29), wykorzystywanego w tescie ADF, o trend

2 Autorzy analizuja kursy ztotego i 9 innych walut krajow CEE wzgledem euro. W przypad-
ku kursu ztotego podstawy do odrzucenia obecnosci pierwiastka jednostkowego sa najstabsze.
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nieliniowy aproksymowany przez wielomiany Czebyszewa. | w tym przypadku
nie istnieja podstawy do odrzucenia obecno$ci pierwiastka jednostkowego
W kursie PLN/USD i kursie efektywnym, cho¢ wystgpuja jednoczes$nie przestan-
ki przemawiajgce za stacjonarno$cig realnego kursu PLN/EUR wokoét determini-
stycznego trendu nieliniowego.

Thacker (1995) i Choudhry (1999) prezentuja najwczesniejsze analizy
skointegrowania kursu ztotego z cenami krajowymi i zagranicznymi. W obu pra-
cach zastosowano proste podejscia jednorownaniowe nawigzujace do standardo-
wej dwuetapowej kointegracyjnej procedury Engle’a-Grangera, a rdznice pomig-
dzy nimi sprowadzajg si¢ do wyboru innych proéb i innych testow stacjonarnosci
reszt. W szczegdlnosci, Thacker (1995) rozwaza probe 1982:01-1993:02 i stosu-
je kointegracyjny test Phillipsa i Perrona (1988) dla réwnan kurséw PLN/USD,
PLN/DEM i PLN/GBP, podczas gdy Choudhry (1999) analizuje kurs ztotego
wzgledem dolara USA w okresie 1991:01-1996:09, stosujac testy kointegracji
utamkowej (por. (1.31)) i procedure Harrisa i Indera (1994), w ktorej — w odréz-
nieniu od stosowanego w standardowej procedurze EG testu kointegracyjnego
ADF — wykorzystywany jest znacznie silniej ,,preferujacy” stacjonarnos$¢ test
KPSS. Wyniki prezentowane w obu pracach nie daja podstaw do akceptacji tezy
o istnieniu relacji kointegrujacej [, £,, B [0, p,, P 1 ~ 1(0), co w pierwszym
przyblizeniu mozna wigza¢ z niejednorodno$cig proby w badaniach Thacker
(1995) 1 zdominowaniem przez szok transformacyjny krotkiej proby wykorzy-
stywanej w pracy Choudhry’ego (1999).

Ten ostatni wniosek staje si¢ nieprzekonywajacy, gdy skonfrontowaé go
z wynikami nieco pdzniejszych badan przedstawianych w pracach Christeva
i Noorbakhsha (2000) i Siderisa (2006). W pierwszej z nich prowadzona jest
jednorownaniowa analiza kointegracyjna oparta na uogoélnieniu modelu ADL
zaproponowanym przez Stocka i Watsona (1993) (por. takze Brzeszczynski
i Kelm, 2002, s. 67-73) i wielowymiarowa procedura Johansena (1988, 1995a);
analizowane sga kursy walut 6 krajow CEE wzgledem dolara USA, marki
niemieckiej 1 koszyka walut europejskich wazonego strukturg handlu zagranicz-
nego w okresie 1990:01-1998:12. Niezaleznie od relatywnie krotkiej proby
wnioski mozliwe do sformulowania na podstawie wynikow Christeva i Noorba-
khsha (2000) maja do$¢ uniwersalny charakter i wielokrotnie pojawiaja si¢
W pdzniejszych badaniach. Po pierwsze, empiryczne potwierdzenie znajduje
model PPP w wersji stabej (3.2), b= 3,p—3,p + 4. Interpretacja ocen parame-
trow S, i f, jest jednak problematyczna. W podejsciu Stocka-Watsona oceny
elastyczno$ci kursow nominalnych wzgledem cen krajowych przyjmujg wartosci
z przedziatu 1,2-3,0, podczas gdy oszacowania parametrow przy cenach zagra-
nicznych sa znacznie wigksze i mieszcza si¢ w przedziale 5,2-22,7. Po drugie,
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zastosowanie procedury Kkointegracyjnej Johansena pozwala na uzyskanie
zdecydowanie mniejszych oszacowan parametréw rownowagi, ktore w roéwna-
niach kursu ztotego wzgledem dolara USA oraz marki niemieckiej zawieraja si¢
odpowiednio w przedziatach 1,3-2,3 i 0,6-3,5. Po trzecie, pozytywna wery-
fikacja modelu PPP w wersji stabej okazuje si¢ tatwiejsza w modelach kursow
walutowych lepiej odzwierciedlajacych geograficzng strukture powigzan gospo-
darczych. Stosujac procedurg kointegracyjng Johansena Christev i Noorbakhsh
(2000) identyfikuja nastepujace rownanie nominalnego kursu ztotego wzgledem
koszyka walut:

b=1034p-1312p" + & (4.1)

i jest to jedyny wariant modelu PPP kursu zlotego, w ktéorym jednoznaczne
potwierdzenie znajduje restrykcja proporcjonalnosci (graniczny poziom istotno-
sci w tescie LR wynosi 0,96). Po czwarte, aprioryczne natozenie restrykcji
symetrii na parametry zwigzane z cenami krajowymi i zagranicznymi ufatwia
skonstruowanie modelu o strukturze zblizonej do implikowanego przez teori¢
PPP rownania b= p—p + . Christev i Noorbakhsh (2000) przedstawiaja
oceny elastycznosci nominalnego kursu zlotego wzgledem cen relatywnych
p—p wynoszace 1,004 (t = 8,2), 0,975 (t = 7,7) i 0,977 (t = 39,1), odpo-
wiednio, w réwnaniach kursu PLN/USD, PLN/DEM i kursu ztotego wzgledem
koszyka walut europejskich, ale jednocze$nie zastrzegaja, ze restrykcja symetrii
moze pozostawa¢ w konflikcie z informacjg zawarta w probie.

Sideris (2006) prezentuje z kolei badania kursow walut 17 europejskich
krajow transformacji gospodarczej wzgledem do USA na podstawie proby kwar-
talnej 1990:1-20004:1. Wyniki analiz dla kursu ztotego pozwalajg na uscislenie
naszkicowanych wyzej wnioskow. I tak, testy kointegracji potwierdzajg istnienie
relacji rownowagi pomig¢dzy kursem nominalnym a cenami krajowymi i zagra-
nicznymi, a zaleznos$¢:

b=6,53p—2837p" + &t (4.2)

mozna interpretowac jako potwierdzenie parytetu sity nabywczej walut w formie
stabej, co nie zmienia jednak faktu, iz warto$¢ poznawcza réwnania (4.2) jest
znikoma. Poréwnanie ocen parametréw rownowagi z oszacowaniami uzyska-
nymi przez Christeva i Noorbakhsha (2000), wynoszacymi 1,3 i —0,6 w modelu
VEC i 1,2 i -5,2 w modelu ADL Stocka-Watsona, i skonfrontowanie tych
wynikow z okresami objetymi badaniami w obu pracach pozwala wyprowadzi¢
istotny wniosek. Ot6z badania Siderisa (2006) sg prowadzone na podstawie
szeregu czasowego obejmujgcego nie tylko szok transformacyjny i okres syste-
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matycznej aprecjacji ztotego, ale roOwniez okres, w ktorym nastepowata petna
liberalizacja systemu walutowego, a to oznacza znacznie wigkszy stopien niejed-
norodnos$ci wykorzystanej proby. Rysunek 4.3 ilustruje $ciezke kursu nominal-
nego PLN/USD, trajektorie CP1 w Polsce i USA oraz zmiany cen relatywnych
w latach 1995-2004. Wnioski ptynace z analizy graficznej sg jednoznaczne: od
roku 2000 obserwowana byla nominalna aprecjacja zlotego wzgledem dolara
USA, ktorej nadal towarzyszyt wzrost cen konsumenta w Polsce i USA, a ceny
relatywne oscylowaly wokét stalego poziomu. Najprostsze wytlumaczenie
»oderwania si¢” kursu nominalnego od trajektorii implikowanej przez model
PPP pojawia si¢, gdy trend aprecjacyjny powigza¢ z uptynnieniem kursu zlotego
w kwietniu 2000 r. i dopusci¢ hipoteze, zgodnie z ktora od roku 2000 o zmia-
nach kursu zaczety wspotdecydowa¢ mechanizmy inne niz zmienno$¢ cen krajo-
wych i zagranicznych. Przyjecie takiej perspektywy prowadzi do reinterpretacji
wynikow Siderisa (2006): duze oszacowania parametrow moga wynikac¢ z pomi-
nigcia w modelu (4.2) zmiennych, ktore decydowaty w znacznie wigkszym stop-
niu 0 zmienno$ci nominalnego kursu PLN/EUR po roku 2000.
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Rysunek 4.3. Nominalny kurs PLN/USD, ceny konsumenta w Polsce i USA oraz ceny relatywne,
1995:01-2011:06 (logarytmy naturalne, 2000 = 0)

Jeszcze inne wyniki prezentuje Barlow (2003) dla kursu ztotego, korony
czeskiej 1 rumunskiej lei wzgledem koszyka walutowego ztozonego z dolara
USA i marki niemieckiej w okresie 1994:04-2000:12. W przypadku wszystkich
walut testy kointegracji w procedurze Johansena potwierdzaja istnienie relacji
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rownowagi wigzacych kursy nominalne z krajowymi i zagranicznymi indeksami
CPI, jednak w przypadku zlotego i korony odrzucane sg restrykcje propor-
cjonalno$ci. W dhugookresowym réwnaniu kursu korony oceny obu parametréw
zwigzanych z cenami majg niewlasciwe znaki, za$ rownanie kursu ztotego:

b=043p+553p" + &t (4.3)

sugeruje istnienie sprzecznego z modelem PPP dodatniego przetozenia pomig-
dzy kursem nominalnym i cenami zagranicznymi. Analiza kursu lei prowadzi do
innych wnioskdw: oszacowania parametrow réwnania analogicznego do (4.3)
maja wlasciwe znaki i nie ma jednocze$nie podstaw do odrzucenia restrykcji
proporcjonalnosci (p-value = 0,241, por. takze Barlow i Radulescu, 2002).
Ponadto mozliwe okazuje si¢ potwierdzenie skointegrowania kursu PLN/CZK
z indeksami CPI w Polsce 1 Czechach oraz natozenie restrykcji proporcjonalno-
sci (p-value = 0,312) implikujacej prawdziwos¢ modelu PPP, ale jednocze$nie
empirycznego potwierdzenia nie znajduje model PPP dla kursow ztotego i koro-
ny wzgledem lei. Wnioski ptynace z pracy Barlowa (2003) sg nastgpujace:

1. Potwierdzenie znajduje sformutowane juz przez Frenkela (1978) i Krug-
mana (1978) spostrzezenie, ze pozytywna weryfikacja hipotezy PPP jest tatwiej-
sza dla kursow walut krajow o wyraznie rézniacych si¢ stopach wzrostu cen.
W okresie analizowanym przez Barlowa (2003) wzrosty cen w Czechach i Pol-
sce byly juz umiarkowane i wahania kurs6w nominalnych stawaty sie w coraz
wiekszym stopniu zalezne od innych czynnikow (przeptywow kapitatow, czyn-
nikow podazowych itd.), podczas gdy w Rumunii inflacja nadal ksztattowata si¢
na wyraznie wyzszym poziomie, a nominalny kurs lei byt ksztaltowany w rezi-
mie kursu ptynnego sterowanego (managed float). Przyjecie takiej interpretacji
pozwala na wyjasnienie pozytywnych wynikéw weryfikacji modelu PPP dla
kursu ztotego w latach 1990-1998 w pracy Christeva i Noorbakhsha (2000).

2. Brak skointegrowania kurséw zlotego i korony z cenami krajowymi
i zagranicznymi i jednoczesne potwierdzenie prawdziwosci modelu PPP dla kur-
su PLN/CZK pozwala postawi¢ hipoteze o istnieniu wspolnych mechanizméw
oddziatlujacych na kursy obu walut wzgledem walut gospodarek rozwinigtych.

Problem niejednorodno$ci proby wynikajacej ze zmian rezimu kursowego
dostrzega Przystupa (2003), ktory w analizach kursu zlotego wzgledem euro,
dolara USA i koszyka euro i dolara w okresie 1993:01-2003:03 dekomponuje
probe na podokres 1993-1998/1999, w ktorym — zgodnie ze stawianymi hipote-
zami — ksztattowanie sie kursu ztotego bylto spdjne z parytetem sity nabywczej
walut, i podokres 1998/1993-2003, w ktérym na kurs nominalny dodatkowo
oddziatywat dysparytet nominalnych stop procentowych oraz réznica pomigdzy
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krajowa a zagraniczng wydajnoscig pracy. Punktem wyjscia badan sa testy
kointegracji Johansena w dwuwymiarowym modelu VEC uwzgledniajacym
aprioryczng restrykcje symetrii. W tak zdefiniowanym systemie potwierdzenie
znajduja hipotezy o skointegrowaniu kursu PLN/USD i kursu koszyka waluto-
wego z cenami relatywnymi aproksymowanymi przez indeksy CPI i PPI.
W réwnaniu kursu koszyka walutowego z indeksami PPI ocena parametru przy
relatywnych cenach producenta okazuje si¢ bliska wartosci teoretycznej (0,99,
t = 27,5), a w pozostatych trzech relacjach dlugookresowych oszacowania nie
odbiegaja znaczaco od jednosci (0,93-0,98), przy czym w dwoch przypadkach
model jest rozszerzany o trend deterministyczny aproksyjmujacy — wedlug
interpretacji Przystupy (2003) — efekt Balassy-Samuelsona. Analogiczne wyniki
przedstawia Kelm (2002) dla proby kwartalnej 1992:1-1998:4. Analizowany jest
kurs koszyka obejmujacego marke niemiecka i dolara USA; ceny zagranicy
reprezentuje deflator eksportu krajow uprzemystowionych (wedtug nomenkla-
tury MFW), za$ ceny krajowe sa aproksymowane alternatywnie przez indeksy
CPI lub PPI. Oszacowania elastycznosci przy relatywnych cenach wynosza
odpowiednio 0,742 i 1,061, co moze posrednio potwierdza¢ dwie robocze hipo-
tezy, zgodnie z ktorymi w okresie obowigzywania systemu crawling peg
i crawling band decyzje o zmianach stop miesiecznej dewaluacji ztotego byty
powigzane ze wzrostem cen producenta (co zapewniatoby brak glebszych
zaburzen terms of trade), a stabsze przetozenie wzrostu CPI na kurs walutowy
moglo nadal wynika¢ z polityki kursowej kotwicy antyinflacyjnej lub — podob-
nie jak w interpretacji proponowanej przez Przystupe (2003) — oddziatywania
czynnikéw podazowych. Wdowinski (2005a) prezentuje podobne wyniki
w modelu kursu dolara USA konstruowanego w ramach kointegracyjnej proce-
dury Engle’a-Grangera (proba kwartalna 1991:2-2002:4, oceny parametru
kierunkowego réwne 0,85 i 0,97 w modelu z indeksami CPI i PPI), ale w juz
w modelu kursu PLN/EUR uzyskuje oszacowania wyraznie mniejsze od jedno-
$ci (odpowiednio 0,46 1 0,74).

Wspolng cechg analiz modelu PPP prezentowanych w pracach Kelma
(2002), Przystupy (2003) i Wdowinskiego (2005a) jest to, ze pomijany jest
w nich okres szoku transformacyjnego, a wobec niesatysfakcjonujacej liczebno-
$ci dostepnych szeregdw czasowych wykorzystywane sg podej$cia uproszczone,
sprowadzajgce si¢ do zastosowania procedury Engle’a-Grangera, ktorej wady
i ograniczenia sg powszechnie znane (badania modelu PPP prezentuja Kujawski
i Strzata, 2002; Rawdanowicz, 2004; Milo i Wrzesinski, 2005). Z drugiej strony
zawezenie badan do okresu podwyzszonej inflacji, w ktorym nominalny kurs
ztotego byt ustalany w ramach reziméw crawling peg i crawling band, pozwala
na uzyskanie ocen parametréw bliskich jedno$ci, co moze by¢ interpretowane
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jako potwierdzenie prawdziwosci hipotezy parytetu sity nabywczej walut. Wraz
ze wzrostem liczebno$ci szeregéw czasowych zwicksza si¢ heterogenicznosé
proby, ale mozliwa tez staje si¢ implementacja znacznie bardziej zaawansowanej
kointegracyjnej procedury Johansena. Kelm i Bgza-Bojanowska (2005) oraz
Kelm i Karp (2005) przedstawiaja przyktady badan wykorzystujacych relaty-
wnie dlugie szeregi miesicczne obejmujace okresy 1995:01-2004:06 i 1996:01
—2004:12 (tj. odpowiednio 114 i 108 obserwacji®), w ktorych potwierdzenie
znajduje hipoteza o skointegrowaniu nominalnego kursu PLN/EUR z cenami
W przetworstwie przemystowym w Polsce i strefie euro, ale hipoteza propor-
cjonalnosci jest ostatecznie odrzucana. Kelm i Bg¢za-Bojanowska (2005) identy-
fikujg wektor kointegrujacy:

b-1874p" +1825p" = /i (4.4)
(11,3) (3,5)

gdzie: p', p" — indeksy cen przetworstwie przemystowym w Polsce i w strefie
euro (aproksymacja cen w sektorze tradables, sekcja C wedlug NACE).

Rownanie (4.4) moze by¢ interpretowane jako model PPP w formie stabej,
w ktorym spetniony jest warunek symetrii, co nie zmienia jednak faktu, ze
wyjasnienie przyczyn duzych oszacowan parametrow przy cenach krajowych
i zagranicznych jest ktopotliwe. W szczegdlnosci, nieakceptowalna jest interpre-
tacja nawigzujaca do analiz Patela (1990) i MacDonalda (1993), zgodnie z kto-
rymi koszty arbitrazu moga by¢ czynnikiem uniemozliwiajacym spetnienie
parytetu walutowego w formie mocnej, gdyz z réwnania (3.3) wynika, ze
w przypadku modelu (4.4) narzuty zwigzane z kosztami transakcyjnymi musia-
lyby by¢ blisko dwukrotnie wigksze od wartos§ci wymienianych towarow.
Perspektywa zmienia si¢, gdy uwzgledni¢ fakt, iz réwnanie (4.4) definiuje
w istocie S$ciezke rownowagi, wokot ktorej zachodza dostosowania cen
krajowych®. Jego renormalizacja i nalozenie restrykcji stabej egzogenicznosci na

® Shiller i Perron (1985) wskazuja, ze wykorzystanie danych o wyzszej czgstosci nie zwigk-
sza iloéci informacji o relacjach rownowagi wigzacych zmienne w analizowanym modelu VAR.
Powyzszy argument uwzglgdniaja w swoich pracach Kelm i Beza-Bojanowska (2005) oraz Kelm
i Karp (2005), a uzasadnienie wykorzystania prob miesigcznych jest dwojakie. Po pierwsze, infor-
macja o relacjach rownowagi w rozwazanych okresach jest wystarczajaca, a przesadza o tym duza
dynamika modelowanego systemu. Po drugie, wykorzystanie prob o wigkszej liczebnosci popra-
wia wiasnosci algorytméw numerycznych wykorzystywanych w kointegracyjnej procedurze
Johansena (por. Welfe (red.), 2007, s. 56).
W modelu VEC z wektorem kointegrujacym (4.4) parametry korekty btedem w réwnaniach
kursu nominalnego, cen krajowych i cen zagranicznych wynosza odpowiednio 0,035 (t = 1,1),
0,033 (t = 5,8) i 0,006 (t = 1,7), a graniczny poziom istotno$ci w tescie stabej egzogenicznosci
kursu nominalnego i cen zagranicznych wynosi 0,114.
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kurs nominalny PLN/EUR i ceny zagraniczne prowadzi do uzyskania nastepuja-
cej relacji kointegrujace;j:
p' =0,974p" +0,534b+ i1 (4.5)
(4,5) 9,2)

Model VEC z powyzszym warunkiem réwnowagi charakteryzuje sie¢
cechami typowymi dla wigkszo$ci empirycznych modeli parytetu sity nabywczej
walut: oszacowanie parametru korekty btedem w réwnaniu cen krajowych Ap'
jest statystycznie istotnie rozne od zera (0,047, t = 6,3), ale implikuje jednocze-
$nie bardzo dtugi, siggajacy blisko pieciu kwartalow potokres wygasania. Dys-
kusje o potencjalnych przyczynach duzych ocen HL zawarto w poprzednim
rozdziale. Dlatego tez ostatnim watkiem, ktoéry warto podja¢ omawiajac wyniki
Kelma i Bezy-Bojanowskiej (2005) jest interpretacja réwnania (4.5). Latwo
zauwazyé, ze w warunkach slabej egzogenicznosci p~ i b réownanie (4.5)
opisuje ceny w sektorze tradables matej i otwartej gospodarki jako funkcje
wahan kursu nominalnego i cen zagranicznego sektora towarow wymiennych.
Przetozenie zmian tych ostatnich na ceny krajowe jest w przyblizeniu wprost
proporcjonalne (0,974), ale transmisja impulséw kursowych jest juz niepelna.
Potencjalnym wyttumaczeniem tej zaleznosci moze by¢ obecno$¢ strategii ceno-
wych PTM, w ramach ktérych nastgpuje podzial zyskéw i kosztow pomiedzy
zagranicznymi eksporterami i krajowymi importerami.

Wykorzystujac nieznacznie zmieniong probe Kelm i Karp (2005) konstruuja
blizniaczy model:

b—-2075(p" —p")=4 (4.6)

w ktoérym kurs nominalny nie jest juz zmienng stabo egzogeniczna, ale znak
oszacowania parametru mierzacego jego dostosowania do S$ciezki (4.6) jest
niezgodny z oczekiwaniami, ECT(Ab)=0,144 (t=3,1). Poniewaz ocena para-
metru korekty bledem w rownaniu cen krajowych jest réwniez dodatnia,
ECT(Ap')=0,036 (t=4,1), dodatnie odchylenie kursu nominalnego od pozio-
mu wyznaczanego przez rownanie (4.6) bedzie powodowac dalszy wzrost kursu
i jednoczesnie spadek cen krajowych. System VEC z wektorem kointegrujacym
(4.6) pozostanie w rownowadze, jesli szybko$¢ ,,ucieczki od rownowagi” Kursu
nominalnego bedzie mniejsza od kompensujgcych spadkéw cen krajowych (tj.
szybkos$ci ,,pogoni za rownowagg”). Rysunek 4.4 ilustruje reakcje modelu VEC
z wektorem kointegrujacym (4.6) uzyskane w analizie odpowiedzi na uogdlnio-
ny impuls (generalized impulse response, GIR, np. Pesaran i Shin, 1998). Wnio-
sek o nieakceptowalnych wlasnosciach modelu jest oczywisty: szoki kursowe
I nominalne wygasaja w horyzoncie przekraczajacym 50 lat, a to oznacza, ze
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W typowych dla modeli miesiecznych analizach krétko- i $redniookresowych tak
zdefiniowany system VEC bedzie wykazywal wlasno$ci nieodrdznialne od
wlasnosci modelu bladzenia losowego, a rownanie (4.6) jest w istocie relacja
kointegrujaca CI(2,1).

0,12 + 0,12 ~
0,08 - 0,08
0,04 + 0,04 4
000 —+—+—+——F+—+—F—F—F—+—+—+— 0,00 +<~~t 1 1 1 1 1
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Rysunek 4.4. Funkcje uogdlnionych odpowiedzi na impuls (GIR) kursu nominalnego (lewy panel)
i cen krajowych (prawy panel) w odpowiedzi na szok walutowy i(b) i szok nominalny i(p)

Analiza wynikow prezentowanych w pracach Kelma i Bezy-Bojanowskiej,
(2005) oraz Kelma i Karpa (2005) pozwala na sformutowanie dwoch wnioskow:

1. Ograniczenie badan zwigzkow implikowanych przez parytet sity nabyw-
czej walut wylacznie do identyfikacji wektora kointegrujacego, ktoéry moze by¢
interpretowany jako model PPP w formie stabej i ktory spetnia lub nie spetnia
restrykcji symetrii lub proporcjonalnosci, jest rozwigzaniem niewystarczajacym.
Pelna ocena modelu VEC musi obejmowa¢ weryfikacj¢ hipotez o kierunkach
i sile proceséw dostosowawczych, co wymaga analizy parametrow korekty bte-
dem (macierzy «) i oszacowania ,,efektow netto” rozprzestrzeniania si¢ szokow
w modelach VEC (za pomocg funkcji GIR Iub poprzez analize macierzy mnoz-
nikow catkowitych IT).

2. Rekomendowane rozszerzenia modelu PPP o dysparytet realnych stop
procentowych i premi¢ za ryzyko (por. takze: Przystupa, 2003; Kelm, 2010a) nie
gwarantuja konstrukcji modelu o satysfakcjonujacych wtasnosciach, jesli w roz-
wazanym systemie obecne sg zmienne 1(2). Rysunek 4.4 przedstawia wtasnosci
modelu VEC, w ktorym, zgodnie z dyskusja zawarta w rozdziale III (pkt 4),
mogg by¢ obecne nawet trzy zmienne 1(2), ale ktéry skonstruowano w ramach
standardowych procedur kointegracyjnych I(1). Nie jest zatem wykluczone, ze
ilustruje on przypadek, w ktorym wykorzystanie modelu VEC uwzgledniajacego
jedynie obecno$¢ zmiennych I(1) do analizy systemow ze zmiennymi 1(2) pro-
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wadzi do niespojnych wynikow. W szczegolnosci, Johansen (2006b) wykazuje
na podstawie eksperymentéw symulacyjnych, ze w probach o umiarkowanej
dhugos$ci wnioskowanie statystyczne w modelu VEC-I(1) zawierajacym zmienne
o silnych cechach 1(2) jest obarczone duzym ryzykiem wyprowadzenia fatszy-
wych wnioskdéw. Przyczyng jest zbiezno$¢ statystyk testowych do rozktadow
réznigeych si¢ od wykorzystywanych w analizie I(1) (por. takze: Juselius, 2006,
s. 26). Majsterek (2010) zauwaza z kolei, ze zastosowanie modelu VEC-1(1) do
analizy zmiennych zintegrowanych w stopniu drugim moze prowadzi¢ do istot-
nych problemdéw interpretacyjnych: macierz kointegrujaca zawiera w takim
przypadku nie tylko informacje o relacjach kointegracji statycznej CI(2,2), ale
réwniez informacje o relacjach kointegracji dynamicznej Cl(2,1). Na jeszcze
inny aspekt zwracajg uwage Johansen i in. (2009) wskazujac, ze skutkiem zasto-
sowania modelu VEC-1(1) w analizie zmiennych 1(2) jest identyfikacja relacji
kointegrujacych CI(2,1), ktorym nie mozna nada¢ interpretacji stacjonarnych
kombinacji liniowych.

Najnowsze badania skointegrowania nominalnego kursu PLN/EUR z cena-
mi krajowymi i cenami w strefie euro prezentujg Rubaszek i in. (2009, s. 59-60)
i Wdowinski (2010, s. 121-129); Chang i Tzeng (2011) analizujg kurs zlotego
wzgledem dolara USA lacznie z kursami walu 8 krajow CEE.

Rubaszek i in. (2009) rozwazajg probe kwartalng 1995/1996-2005, tj. okres
odpowiadajacy w przyblizeniu analizowanemu w pracach Kelma i Bezy-Boja-
nowskiej (2005) oraz Kelma i Karpa (2005), ale w roli deflatoréw wykorzystuja,
alternatywnie, zharmonizowane indeksy cen konsumenta HICP (ogdtem i w po-
dziale na 12 grup towarowych) oraz deflatory wartosci dodanej (ogdtem i w po-
dziale na 6 sekcji NACE). Analiza sprowadza si¢ do testowania skointegrowania
kursu nominalnego i deflatoréw za pomoca testu Trace Johansena i weryfikacji
poprawnosci restrykcji symetrii i proporcjonalnosci. Wyniki potwierdzaja obec-
no$¢ zwigzkow kointegracyjnych w 10 przypadkach (na 20 rozwazanych), ale
tylko w 5 spo$rod nich nie ma podstaw do odrzucenia restrykcji symetrii i jedy-
nie w 3 wektorach kointegrujacych mozna natozy¢ restrykcje proporcjonalnosci.
Nominalny kurs PLN/EUR jest skointegrowany z ogélnymi indeksami HICP,
ale relacja

b=257p+127p + i 4.7

nie ma interpretacji w kategoriach modelu PPP ze wzgledu na dodatnie oszaco-
wanie parametru przy indeksie HICP w strefie euro. W przypadku wykorzysta-
nia deflator6w warto$ci dodanej brutto Rubaszek i in. (2009) potwierdzajg
istnienie wektora kointegrujacego jedynie dla indekséw cen w mniej znaczacej
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sekcji A (rolnictwo i rybotowstwo). Wyniki estymacji parametrow dostosowan
kursu nominalnego i cen do trajektorii rownowagi nie sg prezentowane.
Wdowinski (2010) wykorzystuje proéby kwartalne i miesieczne siggajace
konca roku 2008 do kwantyfikacji zwigzkéw zachodzacych miedzy kursem
nominalnym PLN/EUR a indeksami HICP, PPI i deflatorami PKB w Polsce
i strefie euro. Podobnie jak we wcze$niej omawianych pracach, analizowany jest
model PPP (3.2). Badania obejmuja tez rownanie definiowane dla stop wzrostu:

Ab=B,Ap—BAP +u+e (4.8)

ktéremu nadawana jest interpretacja zwigzku krotkookresowego, oraz modele
(3.2) i (4.8) z arbitralnie nalozong restrykcja symetrii. Do estymacji parametroéw
wykorzystywane jest podejscie nawigzujace do procedury Engle’a-Grangera,
w ktérym selekcji modelu z parametrami estymowanymi MNK dokonuje si¢ za
pomoca autorskiego algorytmu opartego na arbitralnych kryteriach (szczegdty:
Wdowinski, 2010, s. 56-57), oraz procedura kointegracyjna Johansena. Whnioski
ptynace z badan wykorzystujacych MNK sa niejednoznaczne. Wykorzystanie
indekséw HICP prowadzi do nastgpujacego rownania PPP w formie stabej:

b, =196p,,, —447p, , + Lt (4.93)
dla indeksow PPI $ciezke rownowagi dtugookresowej definiuje zaleznos¢:

b, =0,57p™ —2,38p"" + & (4.9b)
za$ dla odsezonowanych deflatorow PKB:

b, = 2,43p7® ~537p7C + (4.9¢)

W $wietle omawianych wyzej wynikow badan wnioski formulowane przez
Wdowinskiego (2010), tj. moznos$¢ konstrukcji rownan nawigzujacych do kon-
cepcji parytetu sity nabywczej walut w formie stabej oraz asymetria z jaka ceny
krajowe i zagraniczne oddziatuja na kurs PLN/EUR nie budza zasadniczych
zastrzezen. Watpliwo$ci pojawiaja sig, gdy zwroci¢ uwage na fakt, ze powyzsze
wyniki uzyskano dla krotkich prob kwartalnych obejmujacych w przyblizeniu 8
lat, a wtasnosci estymatorow parametrow dtugookresowych nie uprawniajg do
przeprowadzania standardowego wnioskowania statystycznego ze wzgledu na
niezbieznos¢ standardowych statystyk testowych do znanych rozktadow prawdo-
podobienstwa (np. Majsterek, 2008, s. 23-24, Welfe, 2009, s. 372-374). Do
jeszcze innych watpliwosci prowadzi pytanie o dostosowania kursu walutowego
wzdtuz $ciezek (4.9). Ten ostatni problem jest o tyle istotny, ze — z jednej strony
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— interpretacja zalezno$ci, w ktorych wptyw deflatoréw na kurs nominalny ma
miejsce dopiero po 5-6 latach jest problematyczna, z drugiej za$ — nie jest jasne
jaka jest wowczas interpretacja mechanizmu korekty btedem.

Mniej watpliwosci budza wyniki uzyskane w procedurze kointegracyjnej
Johansena w modelu wigzacym kurs PLN/EUR z deflatorami produkcji przemy-
stowej PPI. W probie miesigcznej 1995:03-2008:09 identyfikowany jest jeden
wektor kointegrujacy, ale akceptacja restrykcji symetrii i proporcjonalno$ci
wymaga przyjecia skrajnie malych poziomow istotnosci — ich graniczne wartosci
wynoszg odpowiednio p-value = 0,01 i p-value = 0,02. Mozliwe okazuje si¢
natomiast nalozenie restrykcji zerowej na parametr wigzacy kurs nominalnych
z cenami krajowymi (p-value = 0,34), co po dolaczeniu restrykcji stabej egzo-
genicznosci cen krajowego i zagranicznego indeksu PPI (p-value = 0,54) prowa-
dzi do modelu

b=-317p ™' +0,005t + (4.10)
(10,2)
0 niejasnej interpretacji ekonomicznej. Inaczej jest w przypadku wykorzystania
proby kwartalnej 1995:2-2008:3, w ktérej mozliwe okazuje si¢ nalozenie
restrykcji symetrii (p-value = 0,12) a nastgpnie restrykcji stabej egzogenicznosci
kursu nominalnego i cen zagranicznych (p-value = 0,25). Rownanie:

b=1,39(p"" — p"*") + 0,008t + & (4.11)
(8,8)

definiuje ostatecznie trajektori¢ rownowagi cen producenta.

Podsumowujac przeglad badan hipotezy PPP i modelu PPP dla kursu
ztotego wzgledem najwazniejszych walut Swiatowych mozna sformutowac¢ kilka
istotnych spostrzezen.

1. Badania empiryczne nie pozwalaja na postawienie jednoznacznych wnio-
skéw o potencjalnej nieliniowosci dostosowan realnego i nominalnego kursu
ztotego. Wyniki testow pierwiastkow jednostkowych zawarte w najwazniejszych
pracach (Cuestas, 2009; Telatar i Hasanov, 2009 oraz Giannellis i Papadopoulos,
2010) sg niejednoznaczne, a wWyprowadzane na ich podstawie wnioski odnoszg
si¢ do kurséw walut wigkszej grupy krajow CEE, w ktorej obecnos¢ ztotego
wynika bardziej z faktu przynalezno$ci Polski do grupy europejskich krajow
transformacji, niz z charakteru fluktuacji kursu ztotego. Do podobnych wnios-
kow prowadzg najnowsze badania Changa i Tzenga (2011).

2. Wydluzenie lub przesuniecie horyzontu badan empirycznych na okresy
pozniejsze, w ktorych nastgpowata liberalizacja rezimu kursowego i obser-
wowany byl wyrazny spadek inflacji krajowej sprawia, ze potwierdzenie praw-
dziwosci modelu PPP w wariancie zakladajacym proporcjonalnos¢ kursu

155



Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

nominalnego i cen, staje si¢ niemozliwe. Przyczyna jest coraz silniej zarysowu-
jace sie oddzialywanie mechanizméw innych niz arbitraz na rynku towarowym.
Whiosek ten potwierdzajg badania empiryczne modelu PPP w formie stabej
i rosngcy ,,r0zrzut” ocen parametréw kwantyfikujacych oddziatywanie cen kra-
jowych i zagranicznych. Zgodnie z postawiong wyzej teza wzrost wartosci
parametrow S, i f, w rownaniu (4.3) Barlowa (2003) moze by¢ konsekwencja
pominiecia waznych zmiennych determinujacych kursy nominalne (np. stop
procentowych) w okresach objetych badaniami i szybko narastajaca roznica
pomigdzy kursem nominalnym i relatywnymi cenami.

3. Kwestig niemal niezauwazang w badaniach kursu ztotego jest potencjalne
zintegrowanie zmiennych nominalnych w stopniu drugim. Dyskusja poswigcona
wynikom prezentowanym w pracy Kelma i Karpa (2005) dobrze ilustruje skutki
zawe¢zenia badan do standardowych modeli VEC-I(1). Nalezy ponadto zwroci¢
uwagge, ze w relatywnie krotkich probach wiaczenie do modelu VEC zmiennych
I(1) o silnych cechach 1(2) moze dodatkowo dawa¢ symptomy obecnosci pier-
wiastkéw wybuchowych (por. Majsterek, 2008, s. 133-134). Z tej perspektywy
za niezbgdne nalezy uznaé szersze zastosowanie procedur kointegracyjnych
dopuszczajacych obecnos¢ zmiennych 1(2).

4. W zdecydowanej wiekszo$ci badan empirycznych parytetu sily nabyw-
czej walut wykorzystywane sg indeksy cen konsumenta (CPI lub HICP), ktérych
zmienno$¢ zalezy gtdwnie od wahan cen w sektorze non-tradables i ktore sa tym
samym znacznie mniej podatne na arbitraz na rynkach towarowych i jednoczes-
nie bardziej podatne na potencjalny wptyw czynnikéw podazowych (efekt BS)
i popytowych. Wykorzystanie ogolnych indekséw PPI obcigzonych mniejszym
sktadnikiem non-tradables jest znacznie rzadsze, ale i w tym przypadku mozna
sformutowac aprioryczne zastrzezenia — wahania cen producenta sa w znacznej
mierze uzaleznione od wahan cen regulowanych, a to oznacza, ze trend aprecja-
cyjny obecny w kursie PLN/EUR deflowanym ogo6lnymi indeksami PPI w Pol-
sce i w strefie euro moze wynika¢ przede wszystkim ze zbiezno$ci krajowych
cen regulowanych do cen swiatowych.

Analiza rezimu walutowego w latach 1990-2011 i sformutowane wyzej
wnioski pozwalajg wskaza¢ trzy gtowne ptaszczyzny badan parytetu sity nabyw-
czej walut w Polsce. Pierwsza plaszczyzng wyznacza nadal kwestia stacjonar-
nosci kursu realnego. Niezaleznie od licznych zastosowan testow pierwiastkOw
jednostkowych i do§¢ powszechnie akceptowanego wniosku o niestacjonarnosci
realnego kursu PLN/EUR, otwarte pozostaje pytanie o wrazliwos¢ wynikoéw
uzyskiwanych w standardowych testach na zmiany okreséw obejmowanych ba-
daniami i dobdr deflatoréw. Szczegoélnie interesujaca jest wrazliwos¢ wynikow
na poszerzenie proby o okres kryzysu subprime, ktéry wzmacniala w nastgpnych
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latach perspektywa wybuchu kryzysow fiskalnych i finansowych w kolejnych
panstwach strefy euro (w tzw. grupie krajéw PIIGS). Druga grupe pytan
prowokuja niejednoznaczne wyniki analiz nieliniowosci procesOw generujacych
realne kursy ztotego wzgledem glownych walut swiatowych. Wykorzystanie
nieliniowych testow pierwiastkow jednostkowych i nieliniowych modeli autore-
gresyjnych jest obecnie podejéciem bardzo popularnym, jednak imponujaca juz
dzi§ i1 rosngca nadal liczba publikacji po§wigconych nieliniowo$ciom kurséw
realnych nie przesadza o tym, ze wykorzystanie testow i modeli klasy STAR
gwarantuje satysfakcjonujaco precyzyjng identyfikacje wlasnosci proceséw
generujacych realny kurs PLN/EUR. Wybér trzeciego i najwazniejszego kierun-
ku empirycznych badan parytetu sity nabywczej zlotego uzasadniajg watpli-
wosci sformulowane w odniesieniu do zastosowan procedur kointegracyjnych
w analizach kursu ztotego. Koncentrujac si¢ na najwazniejszych, nalezy wskazac
przede wszystkim dyskutowana w poprzednim rozdziale mozliwo$¢ uogdlnienia
hipotezy racjonalnych oczekiwan REH do hipotezy gospodarki niedoskonalej
wiedzy IKE i co za tym idzie — rozszerzenia analizy kointegracyjnej na przypa-
dek obecnosci w modelu PPP zmiennych 1(2) lub zmiennych 1(1) o silnych
cechach zmiennych 1(2).

3. Testy zintegrowania realnego kursu zloty/euro

Testy stopnia integracji kursu PLN/EUR urealnianego alternatywnie indek-
sami cen konsumenta ¢ i cen producenta w przetworstwie przemystowym '
przeprowadzono wykorzystujac probe miesieczng 1993:01-2011:06 (por. rys.
4.2). Punktem wyj$cia badan bylo zatozenie, zgodnie z ktorym wlasnosci
procesow stochastycznych generujacych oba analizowane kursy realne mogtly
by¢ w duzym stopniu wspotokres§lane przez czynniki $rednio- i krotkookresowe
(patrz dyskusja w rozdz. 1, pkt 1.1). Przestanki przemawiajace z dopuszczeniem
obecnosci w testach pierwiastkow jednostkowych zmiennych deterministycz-
nych aproksymujacych przyczyny $redniookresowych wahan ¢ i ' s3 wy-
starczajace. Przeglad badan empirycznych wskazuje na niemal jednomys$lng
akceptacje tezy, zgodnie z ktorg kursy realne walut krajow Europy Srodkowo-
Wschodniej podlegaja trendom aprecjacyjnym wynikajacym z oddziatywania
mechanizu Balassy-Samuelsona’. Hipoteza 0 zwigzku miedzy szybszym wzros-
tem ogdlnych indeksow cen w stabiej rozwinietych krajach Europy Srodkowo

> Wplyw czynnikéw podazowych na kursy realne jest analizowany szerzej w rozdz. VII
—VIII, a na kurs PLN/EUR — w rozdz. IX.
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-Wschodniej z obserwowana w nich wyzsza dynamika produktywnos$ci czynni-
kow produkeji w sektorze dobr wymiennych zostata po raz pierwszy pozytywnie
zweryfikowana w szeroko cytowanej pracy Halperna i Wyplosza (1997),
a mechanizm opisywany przez model Balassy-Samuelsona stat si¢ w nastgpnych
latach najwazniejszym skladnikiem wigkszos$ci empirycznych modeli kursow
walut krajow CEE®. Co wiecej, dos¢ powszechny stat sic rowniez poglad, ze
efekt Balassy-Samuelsona jest przyczyna aprecjacji kursow walutowych ureal-
nianych indeksami cen produkcji przemystowej, postrzeganymi czesto jako
aproksymanty cen w sektorze dobr wymiennych. Poniewaz ten ostatni wynik
jest niespojny z zalozeniami modelu BS, w ktorym parytet sity nabywczej walut
jest spetniony dla cen sektora tradables, zaproponowano kilka wyjasnien obec-
nosci trendow aprecjacyjnych w kursach deflowanych indeksami PPI. Zgodnie
Z najprostsza hipoteza, aprecjacja kurséw urealnianych PPI wynika z obecnosci
w cenach producenta istotnego sktadnika non-tradables zwigzanego np. z kosz-
tami dystrybucji (non-tradables processing; dalej: NTP). Halpern i Wyplosz
(1997) formutujg hipoteze, zgodnie z ktdrg trend aprecjacyjny jest skutkiem
glebokiej deprecjacji wywotanej szokiem transformacyjnym (takze Krajnyak
i Zettelmeyer, 1998). Z kolei Egert i Lommatzsch (2003a) wskazuja, Ze aprecja-
cja kurséw deflowanych indeksami PPI moze by¢ pochodng zmieniajacej sie
struktury popytu krajowego, gdy wzrost jakosci krajowych dobr wymiennych
powoduje przeorientowanie na nie popytu krajowego, a skutkiem jest wzrost ich
cen i aprecjacja kursu realnego.

Przypisywanie mechanizmowi Balassy-Samuelsona dominujacej, nierzadko
jedynej roli w ksztattowaniu kurséw realnych jest podejsciem nazbyt jedno-
stronnym i tatwo wskaza¢ jego stabosci. W szczegolnosci, przedstawiony powy-
zej szkic ewolucji systemu walutowego w Polsce do momentu petnego uptynnie-
nia kursu ztotego prowokuje polemike, gdyz pozwala wskaza¢ co najmniej dwa
dodatkowe mechanizmy indukujace trendy aprecjacyjne. Po pierwsze, w okresie
nastepujacym bezposrednio po szoku transformacyjnym nominalny kurs waluto-
wy byl podstawowym instrumentem polityki antyinflacyjnej, a to oznacza, ze
realna aprecjacja byta takze pochodng polityki stabilizacyjnej polegajacej na
ustalaniu stopy dewaluacji miesigcznej ponizej obserwowanej lub oczekiwane;
inflacji (por. Desai, 1998 i Ortowski, 2000). Jesli ponadto punktem odniesienia
polityki kursowej byta nie tylko inflacja mierzona wzrostem indekséw cen
konsumenta, ale rowniez inflacja w sektorach dobr wymiennych, to skutkiem
stosowania kursowej kotwicy antyinflacyjnej mogta by¢ aprecjacja kursu
urealnianego indeksami PPI. Po drugie, czynnikiem, ktérego znaczenie trudno

6 Szczegotowe omowienie badan zawarto w rozdz. VIII.
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przeceni¢ w okresie obowigzywania rezimu crawling peg byta systematyczna
liberalizacja rynku kapitalowego sprzyjajaca naptywowi kapitatow inwestycyj-
nych (m.in. Brada, 1998 i Ortowski, 2000).

Whnioski z powyzszej dyskusji uzasadniajg rozwazenie uproszczonej
w swietle dalszych rozwazan (rozdz. VIII) hipotezy, zgodnie z ktorg w okresie
1993:01-1998:12 realny kurs walutowy ¢ byt stacjonarny wzdhuz trendu deter-
ministycznego aproksymujacego (i) efekt Balassy-Samuelsona, (ii) dostosowa-
nia kursu realnego po szoku transformacyjnym oraz (iii) skutki polityki antyin-
flacyjnej kotwicy kursowej. Postawienie analogicznej hipotezy w odniesieniu do
kursu deflowanego cenami sektora tradables jest problematyczne, cho¢ i w tym
przypadku nie mozna wykluczy¢ a priori aprecjacyjnego wptywu komponentu
non-tradables i rozciggnietych w czasie dostosowan po szoku transformacyj-
nym. Nalezy réwniez zauwazy¢, ze stacjonarno$¢ ' wokot statej mozna inter-
pretowac jako posredni dowod skutecznosci polityki antyinflacyjnej, ktora nie
powodowataby w takim przypadku dlugotrwatych spadkéw konkurencyjnosci na
mi¢dzynarodowych rynkach towarowych.

W rezimie ptynnego kursu walutowego 1999:01-2011:06 powyzsze hipote-
zy budzg zastrzezenia. W podokresie poprzedzajacym kryzys finansowy subpri-
me (1999:01-2008:08) obserwowany byt nadal bardzo wyrazny, tylko nieznacz-
nie tagodniejszy trend aprecjacyjny kursu urealnianego indeksami CPI, ktoremu
towarzyszyty jednak nieporéwnanie wigksze oscylacje; uwzglednienie okresu
kryzysu subprime ostabia wnioski o skali aprecjacji kursu realnego ( .

W badaniach stacjonarno$ci kursu deflowanego cenami sektora tradables
Q' mozna rozwazy¢ dwa przypadki. W pierwszym wzmocnienie zlotego
w okresie 2007:01-2008:08 moze by¢ postrzegane jako kontynuacja $rednio-
okresowego trendu aprecjacyjnego wynikajacego z efektu Balassy-Samuelsona.
Taka interpretacja jest przyjmowana implicite w pracach Bezy-Bojanowskiej
(2008, 2009) oraz Bezy-Bojanowskiej i MacDonalda (2009) na podstawie badan
modeli BEER w probach siegajacych grudnia 2007 r. Latwo zauwazy¢, ze jej
uogolnienie na okres pdzniejszego kryzysu subprime musi prowadzi¢ do wnios-
ku, iz ostabienie ztotego na przetomie lat 2008-2009 byto okresowe i w dtuz-
szym horyzoncie czasowym nalezy oczekiwa¢ ponownego pojawienia si¢
silniejszych trendéw aprecjacyjnych. Zgodnie z takim rozumowaniem w analizie
stacjonarno$ci obu kursow realnych mozna przyja¢ robocza hipoteze o ich
trendostacjonarnos$ci i wystapieniu zmiany strukturalnej w trzecim lub czwartym
kwartale 2008. Kelm (2010a) proponuje interpretacje alternatywna i stawia teze,
zgodnie z ktorg o wahaniach q' w okresie 1999:01-2008:08 wspotdecydowaty
wahania ryzyka walutowego, a w szczegdlno$ci anomalia aprecjacyjna majaca
miejsce w okresie 2007:01-2008:08. W takim przypadku skala wptywu efektu
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BS na kurs PLN/EUR urealniany indeksami cen sektora tradables (zob. Beza-
Bojanowska, 2008, 2009; Beza-Bojanowska i MacDonald, 2009) bedzie prze-
szacowana, a obserwowana od sierpnia 2008 r. nominalna i realna deprecjacja
ztotego nie bedzie wylgcznie przejawem gwattownego, cho¢ tylko okresowego,
odchylenia kursu walutowego od $ciezki rownowagi, lecz przejawem dostoso-
Wania nastgpujacego po okresie przewarto$ciowania zlotego wynikajgcego
z obnizonego poziomu ryzyka globalnego przed kryzysem subprime. Przyjecie
tej drugiej interpretacji prowadzi do przeformutowania hipotez o wlasnosciach
procesow generujacych kursy realne: kurs deflowany indeksami CPI moze nadal
wykazywac trend aprecjacyjny, podczas gdy kurs urealniony cenami sektora
tradables powinien oscylowaé wokot statej.

W tabelach 4.2a i 4.2b zestawiono wyniki alternatywnych liniowych testow
pierwiastkow jednostkowych prowadzonych dla obu kurséw realnych. Wnioski
s nastepujace.

W okresie obowigzywania rezimow crawling peg i crawling band 1993:01
—1998:12 potwierdzenie znajduje trendostacjonarno$¢ kursu PLN/EUR deflowa-
nego indeksami cen sektora dobr wymiennych. Skala aprecjacji kursu g’ jest
jednak nieznaczna — wyniki testow ADF i DF-GLS wspierajg wniosek o stacjo-
narnoéci q' wokot stalej, co oznaczatoby formalne potwierdzenie hipotezy PPP
w okresie 1993:01-1998:12. Wyniki testow zintegrowania kursu urealnianego
indeksami CPI daja satysfakcjonujagce podstawy do stwierdzenia trendostacjo-
narnosci . W okresie poprzedzajagcym kryzys subprime 1999:12-2008:06
wskazania testow stacjonarnosci obu kurséw realnych sa réwniez jednoznaczne:
niezaleznie od obecnosci trendu deterministycznego zmienne ¢ i ' okazuja
sie niestacjonarne.

Rozszerzenie badan na caly okres obowiazywania kursow plynnych
1999:01-2011:06 prowadzi do zmiany wczesniejszych wnioskow. Wskazania
testow stajg si¢ niejednoznaczne. W przypadku kursu EUR/PLN deflowanego
cenami sektora tradables testy ADF i DF-GLS pozwalaja odrzuci¢ hipoteze
zerowa na rzecz alternatywy zakladajacej stacjonarno$¢ wokot statej przy stan-
dardowym poziomie istotnosci 0,05, za$ sprawdziany testu ERS sa tylko
nieznacznie wigksze od wartosci krytycznej dla poziomu istotnosci 0,10, co
mozna odczytywa¢ jako wyniki niesprzeczne z teza o stacjonarnosci Q'
w calym okresie obowiazywania rezimu kursu ptynnego. Wyniki testow ADF,
DF-GLS i ERS dopuszczajacych trend deterministyczny nadal wskazuja na
niestacjonarno$¢ ¢ i q', choé nalezy jednocze$nie zauwazyc¢, ze w testach ADF
i DF-GLS wartosci sprawdziandw sa tylko nieznacznie wigksze od wartosci
krytycznej dla poziomu istotnosci réwnego 0,10. Ten ostatni wynik mozna inter-
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Tabela 4.2a. Liniowe testy zintegrowania kursu realnego q'
1993:01-1998:12 1999:01-2008:06 1999:01-2011:06

H it H it H u,t
ADF
lag=1 -291 -3,29 -2,32 —2,34 -3,04 -3,06
Critval.=0,10  -2,59 -3,17 -2,58 -3,15 -2,58 -3,14
=005 2,90 -3,48 -2,89 ~345 -2,88 —3,44
=001 -352 ~4,09 -3,49 —4,04 ~4.48 —4,04
DF-GLS
lag=1 -1,72 -3,14 -1,31 -2,13 -2,05 -2,53
Critval.=0,10 -161 -2,83 -1,61 -2,73 -1,62 -2,69
=0,05 -1,95 -3,13 -1,94 -3,02 -1,94 -2,98
=0,01 -2,60 -3,70 -2,59 -3,57 -2,58 -3,52
ERS
PINW 7,55 6,32 11,31 16,40 4,85 10,82
B/IA 7,08 6,03 11,99 17,44 5,07 11,37
Crit.val.= 0,10 4,02 6,78 4,19 6,80 4,25 6,82
=0,05 3,03 5,68 3,12 5,64 3,14 5,65
=0,01 1,91 4,24 1,95 4,24 1,93 4,16
KPSS

P/NW 0,622 0,113 0,133 0,118 0,075 0,069

B/A 0,488 0,111 0,176 0,141 0,105 0,095
Critval.=0,10 0,347 0,119 0,347 0,119 0,347 0,119
=005 0,463 0,146 0,463 0,146 0,463 0,146

=001 0,739 0,216 0,739 0,216 0,739 0,216

Objasnienia: czcionka pogrubiong wyrdzniono wyniki wskazujace na stacjonarno$é kursu
realnego przy poziomie istotnosci 0,10; Crit.val. — wartoéci krytyczne.

ADF — rozszerzony test Dickeya i Fullera (1981), DF-GLS — test Dickeya i Fullera (1979)
z poprawka estymacyjng Elliotta i in. (1996) uwzgledniajaca autokorelacji reszt w rOwnaniu po-
mocniczym, ERS — test Elliota, Rothenberga i Stocka (1996), KPSS — test Kwiatkowskiego,
Phillipsa, Schmidta i Shina (1992); oznaczenia w testach ERS i KPSS: P/NW — jadro Parzena, pas-
mo Neweya-Westa, B/A — jadro Bartletta, pasmo Andrewsa.

Z wyjatkiem KPSS we wszystkich testach weryfikowana jest hipoteza zerowa zakltadajaca
obecnos¢ pierwiastka jednostkowego w procesie stochastycznym generujacym badana zmienng;
w testach ADF, DF-ERS i ERS hipotezy alternatywne zaktadaja wystgpowanie stacjonarnego
liniowego procesu autoregresyjnego (i) z dryfem lub (ii) z dryfem i deterministycznym trendem
liniowym. W teScie KPSS badana jest stacjonarno$¢ wobec alternatywy zakladajacej obecnosc¢
$ciezki losowej z dryfem lub z dryfem i trendem liniowym. Testy ADF, DF-ERS i ERS maja
lewostronne obszary odrzucenia; w tescie KPSS hipoteza zerowa jest odrzucana, gdy sprawdziany
testow sg wicksze od przyjetej warto$ci krytycznej.
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Tabela 4.2b. Liniowe testy zintegrowania kursu realnego q
1993:01-1998:12 1999:01-2008:06 1999:01-2011:06

H u,t H ot H uot
ADF
lag=1 -1,10 -331 -1,86 ~2,00 -3,01 -3,05
Critval.=0,10  -2,59 -3,17 -2,58 -3,15 -2,58 -3,14
=005 2,90 -3,48 -2,89 ~345 -2,88 —3,44
=001 -352 ~4,09 -3,49 —4,04 ~4.48 —4,04
DF-GLS
lag=1 -0,25 -3,12 -0,45 -1,78 -1,26 -2,48
Critval.=0,10 -161 -2,83 -1,61 -2,73 -1,62 -2,69
=0,05 -1,95 -3,13 -1,94 -3,02 -1,94 -2,98
=0,01 -2,60 -3,70 -2,59 -3,57 -2,58 -3,52
ERS
PINW 47,21 7,44 21,73 20,87 11,06 10,95
BIA 3275 7,39 23,42 22,56 11,60 11,47
Crit.val.= 0,10 4,02 6,78 4,19 6,80 4,25 6,82
=0,05 3,03 5,68 3,12 5,64 3,14 5,65
=0,01 1,91 4,24 1,95 4,24 1,93 4,16
KPSS

P/NW 0,905 0,104 0,208 0,120 0,284 0,071

B/A 0,377 0,097 0,405 0,206 0,291 0,104
Critval.=0,10 0,347 0,119 0,347 0,119 0,347 0,119
=005 0,463 0,146 0,463 0,146 0,463 0,146

=001 0,739 0,216 0,739 0,216 0,739 0,216

Objasnienia: jak do tab. 4.2a.

pretowac jako skutek stabilizowania si¢ systemu walutowego wzdluz trendow
aprecjacyjnych, cho¢ nalezy rownocze$nie zauwazyc€, ze przestanki przemawia-
jace za trendostacjonarnoécig kursu ' sg zdecydowanie slabsze niz te, ktore
wskazujg na jego stacjonarno$¢ wokot statej.

Porownanie wynikow liniowych testow integracji kurséw realnych w okre-
sie przedkryzysowym 1999:01-2008:06 i catym okresie obowigzywania kursow
ptynnych 1999:01-2011:06 pozwala sformutowaé¢ dwa istotne wnioski. Po
pierwsze, wskazania liniowych testow zintegrowania kursow realnych w okresie
1999:01-2011:06 sa nadal niejednoznaczne, ale rozszerzenie badan na okres
kryzysu subprime prowadzi do wzmocnienia tezy o stacjonarnosci kursu g’
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i trendostacjonarnosci kursu g. Po drugie, zgodnie z zaproponowang interpreta-
cja wybuch kryzysu subprime i nastgpujace po nim lokalne kryzysy fiskalne
i finansowe wynikaly z zanizonych ocen ryzyka globalnego w latach 2006—2007
i w pierwszym potroczu 2008, czego skutkiem bylo nadmierne wzmocnienie
zlotego. Z takiej perspektywy gwattowne dostosowania z lat 2008—2009 i spadek
realnej wartosci ztotego w latach nastepnych mozna postrzega¢ jako efekty
szerszego procesu rownowazenia globalnych rynkow finansowych.

Powyzsze wnioski ulegaja rewizji, gdy za punkt odniesienia przyja¢ wyniki
»preferujacych” stacjonarno$¢ testow KPSS, ktére w ponad potowie rozwaza-
nych wariantow sugerujg zintegrowanie kurséw realnych w stopniu zerowym.

Niejednoznacznos¢ wynikow liniowych testow pierwiastkow jednostko-
wych sprawia, ze analizy stacjonarnosci realnych kursow zlotego wzgledem
euro wymagaja rozszerzen. Jednym z mozliwych rozwiazan jest implementacja
podejs¢ panelowych i proba ,,wzmocnienia” wynikéw potwierdzajacych stacjo-
narno$¢ @ i q' w ramach strategii SPSM Chortareasa i Kapetaniosa (2009).
W $wietle przedstawionych wyzej wynikow zastosowanie podejscia SPSM jest
jednak problematyczne, gdyz z formalnego punktu widzenia wyniki testow
zintegrowania kursow realnych pozwalaja na wylgcznie kursu ztotego z hipote-
tycznego panelu juz we wstepnym etapie SPSM. Trudnosci zwiazane z okresle-
niem stopnia zintegrowania zmiennych dostrzega Juselius (2010a, 2010b),
wskazujac, iz w badaniach empirycznych rozstrzygniecie czy dana zmienna jest
generowana przez proces stacjonarny czy tez jest zintegrowana w stopniu
pierwszym mozna — W niewielkim uproszczeniu — zastgpic¢ pytaniem o graniczna
warto§¢ parametru p, W roéwnaniu autoregresyjnym g, = p,q, , +7,, ktorej
przekroczenie przez parametr p, jest wystarczajaca przestanka do uznania q za
zmienng zintegrowang w stopniu pierwszym, tj.:

.9 ~100), gdy  p<p (4.12a)
g.q ~ 1), gdy p<p <1 (4.12b)

Przy zatozeniu p, <1 regula decyzyjna (4.12) dopuszcza sytuacje, w ktorej q
i " sa stacjonarne, ale w rozwazanej probie wykazuja silne cechy procesow
I(1) 1 nalezy je traktowa¢ wobec tego jako zmienne ,,efektywnie” (wzglgdnie:
,»subiektywnie”) niestacjonarne.

W analizach kursow walutowych wartosci granicznej p, mozna nadac¢
interpretacj¢ ekonomiczng wigzaca zmiany stop procentowych z wahaniami
kursow realnych. W szczeg6lnosci, interesujaca jest odpowiedz na pytanie o to
jak powinien by¢ postrzegany kurs realny z perspektywy efektywnosci polityki
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monetarnej oraz odpowiedz na pytanie o to jak postrzegane sa wlasnosci kurséw
walutowych przez inwestorow angazujacych swoje kapitaly w aktywa finansowe
o roznych terminach zapadalnosci. Takie przeformulowanie problemu uzasadnia
rozszerzenie badan stacjonarno$ci kursow realnych q i ' na testy ilorazu
wariancji VRT (por. rozdz. |, pkt 2.2).

Tabela 4.3. Testy ilorazu wariancji VRT

q
1999:01-2008:06 1999:01-2011:06
Przesunigcie D v(D) z(D) p-value v(D) z(D) p-value
2 1,398 3,263 0,001 1,421 3,738 0,000
3 1,549 3,118 0,002+ 1,629 3,659 0,000
4 1,565 2,630 0,009 1,730 3,380 0,001 %
5 1,526 2,137 0,033+ 1,783 3,132 0,002+
6 1,482 1,771 0,077+ 1,780 2,807 0,005
7 1,496 1,687 0,092+ 1,776 2,573 0,010
8 1,567 1,807 0,071* 1,784 2,431 0,015+
9 1,676 2,038 0,042+ 1,807 2,366 0,018+
10 1,751 2,155 0,031 1,808 2,261 0,024+
11 1,832 2,279 0,023+ 1,812 2,178 0,029+
12 1,950 2,494 0,013 1,830 2,145 0,032+
qT
1999:01-2008:06 1999:01-2011:06
Przesunigcie D v(D) z(D) p-value v(D) z(D) p-value
2 1,363 2,912 0,004 1,375 3,574 0,000+
3 1,459 2,550 0,011 1,528 3,268 0,001 %%+
4 1,429 1,947 0,052* 1,577 2,834 0,005+
5 1,344 1,362 0,173 1,583 2,469 0,014+
6 1,251 0,897 0,370 1,551 2,094 0,036
7 1,223 0,733 0,463 1,534 1,868 0,062+
8 1,264 0,813 0,416 1,544 1,782 0,075+
9 1,357 1,040 0,298 1,583 1,805 0,071+
10 1,423 1,172 0,241 1,602 1,774 0,076+
11 1,490 1,297 0,195 1,615 1,736 0,083+
12 1,580 1,472 0,141 1,638 1,735 0,083+

Objasnienia: gwiazdkami wyrézniono warianty, w ktorych istnieja podstawy do odrzucenia
hipotezy o przyrostostacjonarno$ci przy poziomach istotnosci 0,10 (*), 0,05 (**) i 0,01 (**+).
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Tabela 4.3 zawiera wyniki zaproponowanych przez Lo i MacKinlaya (1988,
1989) testow VRT. W hipotezie zerowej zaktada sie, ze kursy q i q' sa
generowane przez $ciezke losowa, co opisuje rownanie (1.30), zgodnie z ktorym
w przypadku przyrostostacjonarnoéci ¢ i ' wariancja ich D -okresowych
przyrostow powinna by¢ D -krotnie wicksza od wariancji przyrostow jednookre-
sowych, v(D)=D"var(g, —q,,)/var@, —q,,)=1. Wykorzystywane w tescie
VRT i prezentowane w tabeli 4.3 wspotczynniki V(D) sg obliczane zgodnie ze
wzorem V(D)=1+2>37(1-d/D)p,, gdzie p, jest wspotczynnikiem auto-
korelacji d-tego rzgdu (por. Lo i MacKinlay, 1988).

Przy pigcioprocentowym poziomie istotnosci testy z(D) wskazuja na
istnienie wystarczajacych podstaw do odrzucenia hipotezy q ~ 1 (1) niezaleznie
od wyboru proby, podczas gdy wyniki uzyskane dla kursu urealnianego cenami
sektora wymiennego nie pozwalaja na odrzucenie hipotezy q' ~ I(1) dla D>4
w probie 1999:01-2008:06 i D>7 w probie 1999:01-2011:06. Poréwnanie
powyzszych wynikow z wnioskami sformutowanymi na podstawie liniowych
testow zintegrowania prowadzi zatem do wniosku o ich niespojnosci: testy ADF,
DF-GLS i1 ERS sugeruja przyrostostacjonarno$¢ q a test VRT odrzuca te hipote-
ze, za$ wyniki testow liniowych przemawiajace za uznaniem (' za zmienng
stacjonarng sg ostabiane przez wyniki testow VRT wskazujace na brak podstaw
do odrzucenia hipotezy q" ~ I1(1).

Wyjasnienie powyzszej sprzecznosci wymaga przywotania zespotu hipotez
weryfikowanych za pomocg VRT. Otoz hipoteza zerowa w teScie ilorazu
wariancji zaktada przyrostostacjonarno$¢ badanej zmiennej, ¢, d’ ~1(1), co
mozna zapisa¢ w uproszczeniu V(D) =1, podczas gdy w hipotezie alternatywnej
nie zaktada sie stacjonarnoéci q i q', a jedynie v(D) #1. Mozliwe s3 zatem
dwa przypadki. Dla v(D) <1 badane zmienne nalezy uzna¢ za stacjonarne, ale
nie mozna réwniez wykluczy¢ przypadku v(D)>1, ktory jest w literaturze
interpretowany jako przejaw ,,supertrwatosci” szokéw kumulujacych sie w ba-
danych zmiennych (super-persistence, MacDonald, 2007, s. 57-58). Ta ostatnia
interpretacja w naturalny sposob prowadzi do powigzania supertrwatosci zabu-
rzen oddziatujacych na kursy walutowe z wiasno$ciami zmiennych generowa-
nych przez procesy stochastyczne 1(2) lub procesy I(1) o silnych cechach 1(2).
Uzasadnienie jest nastgpujace: statystyka z(D) w tescie VRT jest konstruowana
na podstawie warto$ci wspotczynnika V(D), ktory jest obliczany jako liniowa
kombinacja pierwszych D —1 wspotczynnikow autokorelacji pierwszych przy-
rostow ¢ i (' z arytmetycznie malejagcymi wagami (Lo i MacKinlay, 1988,
S. 48). Jezeli zatem typowa wiasno$cig zmiennych generowanych przez procesy
I(2) jest ich gtadki przebieg (co akcentuje Majsterek, 2008, s. 133-137), to
nalezy oczekiwa¢ odpowiednio duzych warto$ci wspotczynnikow autokorelacji
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Pq» czego ostatecznym skutkiem bedzie odrzucenie przez test VRT hipotezy
a,.9" ~ (1), dla ktérej wtasciwg alternatywng powinna byé woéwczas hipoteza
zakladajaca obecno$¢ w procesach generujacych oba kursy realne silnego sktad-
nika 1(2).

4. Hipoteza dostosowan nieliniowych

Niejednoznaczno$¢ wynikdéw uzyskanych w liniowych testach pierwiastkow
jednostkowych ADF, DF-GLS, ERS i KPSS oraz tescie ilorazu wariancji VRT
uzasadnia rozwazenie podej$¢, w ktorych zaktada sie nieliniowos$¢ dostosowan
kurséw realnych g i q' do poziomu PPP lub pasma definiowanego przez kosz-
ty transakcyjne.

W pierwszym kroku analizy realnych rozwazono testy KSS i AKSS (rozdz.
I1, pkt 3) zaproponowane przez Kapetaniosa i in. (2003) i Sollisa (2009).

Tabela 4.4 zawiera zestawienie wynikow.

W probie obejmujacej rezim kursu ptynnego 1999:01-2011:06 wskazania
obu testow sg jednoznaczne: obecnos$¢ pierwiastkoOw jednostkowych w proce-
sach generujacych kursy realne mozna odrzuci¢ na korzys¢ hipotez alternatyw-
nych, zgodnie z ktérymi q i ' s3 generowane przez stacjonarne procesy
ESTAR. Wnioski sg jednak inne, gdy analizowany jest okres poprzedzajacy
kryzys subprime, 1999:01-2008:06, w ktérym nie jest mozliwe potwierdzenie
stacjonarno$ci q i q' nawet przy liberalnym zatozeniu asymetrii dostosowan.
Poréwnanie wynikow uzyskanych w obu podprobach obejmujacych rezim kursu
ptynnego prowadzi zatem ponownie do wniosku, ze dostosowania kursow real-
nych po wybuchu kryzysu z przetomu lat 2008—2009 mogg by¢ postrzegane jako
skutek rownowazenia systemu po okresie przewarto§ciowania ztotego.

Wiyniki testow KSS i AKSS dla kursu urealnianego cenami sektora trada-
bles uzasadniajg przeprowadzenie wnioskowania wykorzystujacego modele
klasy STAR w probie 1999:01-2011:06.

Procedura konstrukeji modeli STAR sktada si¢ z czterech etapéw obejmuja-
cych: (i) specyfikacje modelu liniowego, (ii) testowanie liniowo$ci i wybor
zmiennej transformacji, (iii) wybor postaci funkcji transformacji oraz (iv) esty-
macje¢ parametrow i ocen¢ modelu STAR (Terésvirta,1994; van Dijk i in., 2002;
takze: Maciejewska, 2005).

Wstepna analiza liniowego modelu ECM postaci:

Ath = /u + (pl _1)q;r—1 + Zggl.lysAth—s + gt (413)
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w probie 1999:01-2011:06 wskazuje, ze optymalne op6znienie S wynosi 3 mie-
sigce. Wyniki estymacji wskazujg na obecno$¢ obserwacji nietypowych w trzech
okresach: 2001:07, 2002:07, 2008:12-2009:02. Rozszerzenie specyfikacji (4.13)
o odpowiednie zmienne sztuczne poprawia wlasnosci stochastyczne modelu, ale
jednoczesnie — gdy zmienne zero-jedynkowe sa dotgczane ad hoc — moze pro-
wadzi¢ do istotnego znieksztatcenia wnioskow ptynacych z analizy empiryczne;.
Dlatego tez w drugim etapie analizy STAR testy liniowo$ci modelu (4.13)
prowadzono w dwoch wariantach — bez i ze zmiennymi zero-jedynkowymi.

Tabela 4.4. Nieliniowe testy zintegrowania kurséw walutowych q i ¢’
1993:01-1998:12 1999:01-2008:06 1999:01-2011:06

u it U it )z uot
q
KSS ~1,57 —2,55 -2,18 -2,35 —2,94 -3/45
Crit.val.=0,10 —2,66 -3,13 —2,66 -3,13 -2,66 -3,13
=0,05 -2,93 -3,40 -2,93 -3,40 -2,93 -3,40
=0,01 -3,48 -3,93 -3,48 -3,93 -3,48 -3,93
AKSS 1,43 3,45 2,45 3,00 4,35 5,91
Crit.val.=0,10 3,75 5,37 3,75 5,37 3,75 5,37
=0,05 4,56 6,29 4,56 6,29 4,56 6,29
=0,01 6,24 8,34 6,24 8,34 6,24 8,34
qT
KSS -1,54 -4,52 -2,58 -2,58 -3,58 -3,57
Crit.val.=0,10 —2,66 -3,13 —2,66 -3,13 —2,66 -3,13
=0,05 -2,93 -3,40 -2,93 -3,40 -2,93 -3,40
=0,01 -3,48 -3,93 -3,48 -3,93 -3,48 -3,93
AKSS 1,18 11,67 3,73 3,77 6,46 6,45
Crit.val.=0,10 3,75 5,37 3,75 5,37 3,75 5,37
=0,05 4,56 6,29 4,56 6,29 4,56 6,29
=0,01 6,24 8,34 6,24 8,34 6,24 8,34

Objasnienia: czcionka pogrubiong wyr6zniono wyniki wskazujace na stacjonarno$¢ kursu
realnego przy poziomie istotnosci 0,10; Crit.val. — wartosci krytyczne.

KSS — test Kapetaniosa, Shina i Snella (2003), AKSS — test Sollisa (2007). Weryfikowana
jest hipoteza zerowa zaktadajaca obecnos¢ pierwiastka jednostkowego w procesie stochastycznym
generujacym zmienng; hipoteza alternatywna dopuszcza globalng stacjonarno$é symetrycznego
i asymetrycznego procesu ESTAR. Testy KSS i AKSS maja, odpowiednio, lewo- i prawostronny
obszar odrzucenia. Crit.val. — warto$ci krytyczne dla podanych pozioméw istotnosci.
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Test liniowosci modelu (4.13), ktory pozwalatby jednoczesnie na wybor
postaci modelu nieliniowego w przypadku odrzucenia hipotezy zerowej, wyma-
ga odpowiedniego sformulowania hipotezy alternatywnej. Rozwiazaniem
najczgsciej stosowanym w praktyce makromodelowania jest rozwazenie w hipo-
tezie alternatywnej nieliniowosci, ktore mozna aproksymowaé za pomoca
funkcji logistycznej pierwszego stopnia LSTAR1L (2.17) i funkcji logistycznej
drugiego stopnia LSTAR2 (2.22), ktorej szczegdlnym przypadkiem (dla
c, =c?) jest funkcja ESTAR (2.5). Procedura testowa polega na rozwinigciu
modelu

Aq! ={(p, —Da’, +X57AA + 43+
+{(;1 _1)th71 + ZflllﬂqutTfs + ﬁ} G(ell) +& (414)

gdzie G jest funkcjg logistyczna pierwszego lub drugiego stopnia, w szereg
Taylora w otoczeniu punktu 6, =0:

AQ, =@z, +BZE, + 25 +...+ 2B +1, (4.15)

gdzie: 7, =[L0},.AQ ... AQ < )T, & =[4,.0,. . ¢hs.] — wektor parame-
trow, Z — zmienna przejscia; w przypadku modeli (4.13)—(4.14) przyjmuje si¢
E, =0 . Liczba sktadnikow w réwnaniu pomocniczym (4.15) zalezy od stop-
nia aproksymowanej funkcji logistycznej. W przypadku wykorzystania funkcji
LSTARI1 przyjmuje si¢ L=3, podczas gdy dla funkcji LSTAR2 lub modelu
ESTAR nalezy rozwazy¢éL=2 lub L=4. W praktycznych zastosowaniach
wybor L=3,tj.

AQ, =4z, +HZ.E, +¢ZZtEt2 +¢3Zt5t3 /) (4.16)

jest zatem zazwyczaj wystarczajacy, gdyz model (4.16) umozliwia testowanie
liniowosci wzgledem obu alternatyw, tj. LSTAR1 oraz LSTAR2/ESTAR.

Test liniowosci modelu (4.13) polega na weryfikacji hipotezy zerowej
H,:4 =¢,=¢,=0 (test F© w tab. 4.5). W przypadku odrzucenia H, wery-
fikowana jest hipoteza H,:¢, =0 (test F®); odrzucenie H, jest przestanka
przemawiajaca za rozwazeniem modelu LSTARI. Brak podstaw do odrzucenia
H, prowadzi do testu hipotezy warunkowej H2:¢2:O|¢3=0 (test F@),
ktorej odrzucenie daje podstawy do rozwazenia modelu LSTAR2, modelu
ESTAR lub modelu LSTAR1 (2.17) dla ¢, # 0. Jesli nie ma rowniez podstaw
do odrzucenia H,, rozwaza si¢ H,:¢ =0|¢, =4, =0 (test F®); odrzucenie
H, wskazuje na poprawno$¢ modelu LSTAR1 lub model ESTAR (2.5) dla
c, #0 (szczegoly: Maciejewska, 2005, Bruzda, 2007, s. 91-94 i cytowane tam
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prace). Powyzsze zalezno$ci pozwalaja ustali¢ reguly, zgodnie z ktérymi doko-
nuje si¢ selekcji modelu nieliniowego w przypadku odrzucenia hipotezy H,:
wybor modelu LSTAR2 lub ESTAR jest uzasadniony, gdy graniczny poziom
istotnosci w tescie F® jest mniejszy od pozioméw granicznych w testach F®
i F®, a jesli taki warunek nie jest spetniony, analize empiryczng nalezy
prowadzi¢ w ramach modelu LSTARI.

Tabela 4.5. Testy liniowos$ci modelu ECM (4.13) dla S =2, 1999:01-2011:06

Modele bez zmiennych zero-jedynkowych Modele ze zmiennymi zero-jedynkowymi
D = (0) F 3) F ) F(l) F (0) F 3) F 2) F(l)

1 0,083+ 0,303 0,066 0,210 0,081+ 0,135 0,430 0,069
4 0,052+ 0,078 0,057 0,525 0,070~ 0,451 0,014 0,446
5 0,026 0,122 0,026 0,306 0,015+ 0,581 0,001 0,623
6 0,051~ 0,338 0,018 0,336 - - - -

7 0,022+ 0,060 0,032 0,398 - - - -

11 0,029+ 0,007 0,377 0,370 0,012 0,058 0,024 0,269
12 0,011 0,028 0,073 0,170 0,002+ 0,105 0,002 0,246

Objasnienia: podano graniczne poziomy istotnosci. Wyrdzniono warianty testu, w ktorych
istniejg podstawy do odrzucenia hipotezy zerowej zaktadajacej liniowo$¢ przy poziomach istotno-
$ci rownych 0,10(*), 0,05(**) i 0,01 (***).

Zawarte w tabeli 4.5 wyniki testow liniowosci modelu (4.13) jednoznacznie
wspieraja teze o nieliniowosciach dostosowan kursu (' do statej, a w $wietle
wynikow testow zintegrowania KSS nie zaskakuje rowniez fakt, iz preferowang
postacia modelu wiasciwie replikujacego nieliniowos$¢ mechanizmu korekty
btedem jest model LSTAR2. Druga, ale juz nieco stabsza regularnosé¢, pojawia
sie, gdy poréwnamy wyniki uzyskane w modelu bez i ze zmiennymi zero-jedyn-
kowymi. Teza, iz rozszerzenie modelu ECM o zmienne zero-jedynkowe nie jest
obojetne dla wynikow testow liniowosci, znajduje empiryczne potwierdzenie,
ale mozna réwniez twierdzi¢, ze dotaczenie trzech wyroznionych wyzej zmien-
nych sztucznych nie prowadzi do zasadniczej rewizji wnioskdw o natezeniu
i charakterze nieliniowosci.

Sugerowany w testach liniowo$ci wybor logistycznej funkcji przejscia
drugiego stopnia LSTAR2 uzasadnia konstrukcj¢ modelu o strukturze bezposre-
dnio korespondujacej z hipoteza o znieksztalcajacym arbitraz cenowy wyptywie
kosztow transakcyjnych. Pierwszy problem wigze si¢ zatem z identyfikacjg prze-
dzialu (c},C’), wewnatrz ktorego arbitraz cenowy nie zachodzi lub tez nie jest
mozliwe empiryczne odrdznienie procesu generujacego kurs realny od Sciezki
losowej (por. rownanie (2.22) i rys.2.3). Jesli zatem rozpigtos¢ przedziatu
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(c;,C2) jest duza w proporcji do zmiennosci kursu, to wiekszo$é obserwacji q'
bedzie nadal realizacjami $ciezki losowej i przyczyny wahan kursu realnego
wewnatrz (C;,C7) pozostang nierozpoznane.

Drugim istotnym problemem napotykanym przy konstrukcji modeli STAR
jest wybor zmiennej przejscia =, ktory nie zawsze mozna uzasadni¢ odpowie-
dnimi modelami teoretycznymi. Wyniki testow liniowoéci oraz testow F®,
F@ i FY® sugeruja wybor =, =q/,,. Trudnosci w interpretacji sa oczywiste,
gdyz wskazanie przyczyn, dla ktorych obserwowane rok wcze$niej wigksze
odchylenie ' indukuje zmiane rezimu w okresie biezacym, jest skrajnie
problematyczne. Dlatego tez estymacji parametréw nieliniowego modelu ECM
(4.14) dokonano wariantowo przyjmujac dodatkowo =, =q/ ., za czym przema-
wiajg male graniczne poziomy istotnosci w testach F© i F® oraz Z, =q,,,
co zapewnia klarowng interpretacj¢ wynikéw estymaciji.

Podsumowanie wynikow estymacji parametréw modelu (4.14) z funkcja
przejécia LSTAR2 zawarto w tabeli 4.6.

Poréownanie wlasnosci stochastycznych modeli wskazuje, ze dotgczenie
zmiennych zero-jedynkowych jest warunkiem normalnosci rozktadow reszt, zas
poréwnanie pozostatych diagnostyk oraz kryteriow selekcji prowadzi do wnios-
ku, Ze optymalnym rozwigzaniem jest wybor systemu ze zmiennymi zero-jedyn-
kowymi i zmienng przejicia =, =q/ ,.

Analiza wynikéw estymacji prowadzi do trzech spostrzezen.

1. Oceny parametrow korekty btedem dla rezimu wewnetrznego (0,0247)
i zewnetrznego (0,0247-0,2982 = —0,273) potwierdzaja globalna stacjonarnos¢
kursu realnego i wskazujg jednocze$nie na bardzo duze tempo dostosowan '
w kierunku pasma bez arbitrazu (HL =2,2 miesigca). Nieco mniejsze oceny
ECT uzyskano w pozostatych wariantach, ale we wszystkich przypadkach waru-
nek globalnej stacjonarnosci jest spetniony.

2. Niezaleznie od obecnosci zmiennych sztucznych w modelach zaktadaja-
cych E, =0/, i E, =0/, oceny parametrow korekty bledem w rezimie wewne-
trznym sa dodatnie. Wartosci ilorazéw t dajg wprawdzie podstawy do nalozenia
restrykcji zerowych, jednak mozliwa jest rowniez argumentacja, iz male statys-
tyki t nie $wiadczg o braku reakcji Ag] na wahania q/,, lecz wskazuja jedynie
na niemozno$¢ satysfakcjonujaco precyzyjnego oszacowania parametru ECT
W rozwazanej probie. Przyjecie tej drugiej interpretacji prowadzi do wniosku, iz
W procesie generujacym (] w rezimie wewnetrznym (C,C7) moga by¢ obecne
niewielkie pierwiastki wybuchowe. Taki wynik nie jest sprzeczny z warunkiem
globalnej stacjonarnosci kursu realnego PLN/EUR. Co wigcej, potencjalna obec-
nos$¢ pierwiastkoéw wybuchowych moze wyjasnia¢ przyczyny, dla ktorych kurs
realny q' opuszcza pasmo bez arbitrazu.
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Tabela 4.6. Estymacja parametréw modelu STAR (4.14) z funkcja przejscia LSTAR2 (2.22),
1999:01-2011:06

Modele bez zmiennych zero- Modele ze zmiennymi zero-
jedynkowych jedynkowymi
Parametry B = thfl E = qls E = th—lz B = q!tl B = thfs E = qllz
U -0,0011 -0,0021 -0,0018 -0,0016 -0,0032 -0,0011
(0.6) 1.2) (1.0) (1,0) (21) 0.7)
p -1 -0,0676 0,0327 0,0211 -0,0267 0,0508 0,0247
()] (1,0) (0,6) (0,9) ()] (1,0)
7 0,4909 0,1603 0,2933 0,2121 0,1747 0,3278
(5.1) (1,5) 27) 2.7) (1.9 (4.3)
V) —-0,0931 —0,2945 —-0,3350 -0,1964 -0,2495 -0,2911
0.9 27 3.0 (2,6) (28) (3.6)
i 0,0308 0,0032 0,0102 —-0,0221 -0,0008 0,0042
23) (0,9) 3.2) (1.5) (0.2) (1.0)
o -1 -0,2358 -0,1707 -0,1983 -0,3342 -0,2407 -0,2982
1.8) (34) (4.0) 1.7 @7 (4.4)
7 -0,1718 0,3651 0,0535 0,6897 0,2915 —-0,0872
0.9) (2.2) 0.3) 3.9) (1.6) (0,5)
7> 0,1368 0,4037 0,5253 0,3504 -0,0460 0,2274
(0,8) (2,4) (3,2) (1,2 (0,3) (1,0
0, 10,08 2147,29 3491,62 6,62 4,40 10,97
(0.6) (0,0) (0,0) (0.8) 1.2) (0.5)
c -0,1388 -0,0566 -0,0357 -0,0466 -0,0586 -0,0980
(12,1) (0,4) 0,0 (8,4) (8,0) (10,9)
c 0,0618 0,1068 0,0846 0,1703 0,1291 0,0842
(12,4) (0,9 0,0 (32,6) (20,2) (26,2)
AR(1) 0,580 0,324 0,199 0,120 0,408 0,835
AR(2) 0,846 0,615 0,003 0,148 0,576 0,932
ARCH(1) 0,697 0,934 0,238 0,584 0,319 0,652
JB 0,017 0,000 0,002 0,535 0,421 0,553
F(non) 0,174 0,594 0,129 0,776 0,324 0,663
R2 0,286 0,318 0,326 0,535 0,542 0,550
AIC 8,037 -8,075 8,096 -8,386 8,402 -8,418
SBIC 7,804 7,842 7,862 -8,046 -8,062 -8,079
HQC —7,943 7,981 —-8,001 8,248 8,264 -8,281

Objasnienia: tyldami wyrézniono oszacowania parametréw dla rezimu zewnetrznego. W na-
wiasach podano moduty ilorazéw t. AR(S) — test LM autokorelacji rzgdu s, ARCH(S) — test LM
efektu ARCH, J-B — test normalnosci sktadnika losowego Jarque-Bera, F(non) — test nieusunigtej
nieliniowosci (szerzej: Maciejewska, 2005); dla testow AR(S), ARCH(s), J-B, i F(non) podano
graniczne poziomy istotnosci (p-values). R2 — wspotczynnik determinacji, AIC, SBIC, HQC
— informacyjne kryteria selekcji modeli Akaike, Schwarza i Hannana-Quinna.
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Rysunek 4.5. Rezimy i rozktad obserwacji q" w modelu (4.14) dla Z, =g/, , wariant
ze zmiennymi zero-jedynkowymi

Objasnienia: wartosci funkcji G(...) = 1 1 G(...) = -1 identyfikuja goérny i dolny rezim
zewnetrzny, w ktorym zachodzi réwnowazenie systemu w kierunku pasma bez arbitrazu
definiowanego dla G(...) = 0. Na prawym panelu zaprezentowano rozklad obserwacji w dolnym
rezimie zewng¢trznym (lewy ,,090n”, 4 obserwacje) i gérnym rezimie zewng¢trznym (prawy ,,0gon”,
26 obserwacji).

3. Przedziat (c},c?) =(-0,098;+0,084), w ktérym nie zachodzi rownowaze-
nie systemu wokot poziomu PPP jest relatywnie szeroki, a przejscie pomigdzy
rezimami do$¢ gwattowne (6,=10,97). Analiza danych przestawionych na
rysunku 4.5 pozwala oceni¢ liczbg obserwacji ¢, lokujacych sig¢ dolnym i gor-
nym rezimie zewngtrznym i wewnatrz pasma bez arbitrazu (prawy panel).
Wyniki nie zaskakuja: model STAR identyfikuje rezim zewnetrzny w okresach
najwickszych odchylen kursu realnego od $redniej i jest to rezultat zbiezny
Zz wnioskami formulowanymi m.in. w cytowanej juz pracy Bec i in. (2004a).
Analiza rozktadu g w rezimie zewnetrznym uzasadnia wniosek o nieporéwna-
nie czestszym pojawianiu si¢ dostosowan kursu realnego w okresach jego
niedowartoéciowania: w 26 przypadkach spetnione sa warunki ¢ >c? =0,084
i G>% (rys. 4.5, prawy panel, prawy ,,ogon”), podczas gdy dolny rezim zew-
netrzny, ¢ <c; =-0,098 i G>¥, jest identyfikowany tylko dzigki 4 duzym
ujemnym odchyleniom g od statej (lewy ,,ogon”). Potwierdzenie nieliniowego
charakteru dostosowan kursu realnego PLN/EUR jest zatem mozliwe dzigki
relatywnie niewielkiej liczbie obserwacji znacznie odchylajacych si¢ od $rednie;.
Zgodnie z wezesniejsza dyskusja akcent mozna potozy¢ inaczej: na 138 miesig-
cznych obserwacji kursu realnego 108 zawiera si¢ w przedziale bez arbitrazu,
ato oznacza, Zze procesy stochastyczne generujace blisko 80% obserwacji ¢
maja wlasnosci nieodréznialne od wiasnosci $ciezki losowej lub — zgodnie
z poprzednimi wnioskami — moga zawiera¢ niewielkie pierwiastki wybuchowe.
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Takie wyniki w oczywisty sposob prowokuja pytania o uzyteczno$¢ analizowa-
nego modelu STAR, jesli celem badan jest identyfikacja mechanizméw decydu-
jacych o wahaniach realnego kursu PLN/EUR.

Niestabilno§¢ wynikow estymacji wzmacnia zastrzezenia wobec przydatno-
$ci modeli STAR w analizie realnego kursu PLN/EUR. Poréwnanie wariantow
rownania (4.14) ze zmiennymi sztucznymi dla =, =q,,, z tylko nieznacznie
gorszym wariantem dla =, =q,, wskazuje na duza wrazliwo$¢ wynikéw
estymacji 1 wyprowadzanych na ich podstawie wnioskdw o ostatecznej specyfi-
kacji modelu. W szczegdlnosci, w modelu ze zmienng przejscia @, oceny
parametrow definiujgcych przedzial bez arbitrazu (Cj,c?)=(-0,059 +0129)
wskazuja na jego asymetri¢, ktora §wiadczylaby o istnieniu ,.konsensusu rynko-
wego”, ktorego skutkiem bytoby pojawienie si¢ procesow dostosowawczych juz
przy niewielkich odchyleniach q" w kierunku aprecjacji i wyraznie pdzniejszej
reakcji rynku na odchylenia w kierunku deprecjacji. Zwazywszy na fakt, ze
oddziatujacy w kierunku aprecjacji mechanizm Balassy-Samuelsona jest istot-
nym wyznacznikiem oczekiwan rynkowych, interpretacja takiego wyniku jest
problematyczna.

W podsumowaniu badan nieliniowego autoregresyjnego modelu kursu real-
nego uwage nalezy zwroci¢ na dwa istotne wnioski.

1. Wykorzystanie podej$¢ nieliniowych pozwala na odrzucenie hipotez
zakladajacych przyrostostacjonarno$¢ kurséw realnych na korzy$¢ alternatyw
dopuszczajacych globalng stacjonarno$¢ nieliniowych proceséw stochastycz-
nych. Taki wynik jest zazwyczaj interpretowany jako potwierdzenie prawdziwo-
$ci modelu parytetu sity nabywczej walut uwzgledniajacego zaktocajace oddzia-
tywanie kosztow transakcyjnych i z formalnego punktu widzenia wtasnie taka
interpretacje¢ mozna odnies¢ do proceséw generujacych oba analizowane kursy
realne.

2. Wyniki empirycznej analizy modelu ECM (4.14) z dostosowaniami
aproksymowanymi przez nieliniowy model LSTAR2 budza szereg wskazywa-
nych wyzej watpliwosci. Najpowazniejsze zastrzezenia budzi interpretacja wyni-
kéw empirycznych, gdy identyfikacja rezimow zewngtrznych jest dokonywana
dzigki obecnosci w probie niewielkiej liczby obserwacji ,,prawie-nietypowych”.
Latwo zauwazyé, ze o wahaniach kursu realnego (' wewnatrz pasma bez
arbitrazu zadecydowat jeden relatywnie dtugi i trzy krotsze podokresy jedno-
kierunkowych trendéw ' typowych dla proceséw opisywanych przez model
Frydmana i Goldberga (2007) i spojnych z hipoteza gospodarki niedoskonatej
wiedzy IKE. Mozna rowniez zauwazyC, ze zastosowanie metodyki STAR
pozwala na identyfikacj¢ okreséw, w ktorych nastepowaly zmiany kierunku
dryfow kursu q', co zgodnie z modelem Frydmana i Goldberga mozna wigzaé
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Z rewizjami strategii prognostycznych. Jesli uwzgledni¢ ponadto fakt, ze w nieli-
niowym modelu ECM (4.14) zaznaczaja si¢ stabe symptomy proceséw wybu-
chowych, ktore w relatywnie krotkich prébach moga by¢ nieodréznialne od
procesow 1(2) lub potwierdzanej przez testy VRT super-trwatosci zaburzen, to
naturalnym rozwigzaniem jest rozszerzenie badan modelu parytetu sity nabyw-
czej walut na analiz¢ skointegrowania kurséw nominalnych i cen dopuszczajaca
explicite obecnos¢ w systemie zmiennych 1(2).

5. Analiza kointegracyjna modelu PPP kursu zloty/euro

Punktem wyjScia analizy kointegracyjnej parytetu sily nabywczej dla
nominalnego kursu ztotego wzgledem euro jest model VEC (3.6)—(3.7), w kto-
rym dopuszczono obecno$¢ zmiennych zintegrowanych w stopniu co najwyzej
pierwszym. W $§wietle dyskusji przeprowadzonej w rozdziale IIl, ograniczenie
analiz do przypadku, w ktérym zmienne nominalne sa generowane przez proce-
Sy przyrostostacjonarne, tj. y, ~ 1(1) , moze by¢ niewystarczajace, jednak obje-
cie badaniami najcz¢éciej weryfikowanego wariantu modelu PPP zapewnia
porownywalno$¢ wstepnych wynikow z rezultatami prezentowanymi w innych
opracowaniach.

Podobnie jak w przypadku testow pierwiastkow jednostkowych analiza ma
charakter sekwencyjny: badaniem objeto niezaleznie okres poprzedzajacy kryzys
subprime 1999:01-2008:06 oraz caly okres efektywnego obowigzywania rezimu
kurséw ptynnych 1999:01-2011:06. W obu przypadkach rozwazono alternatyw-
ne sktadowe wektora y , , tj. wariant modelu PPP z cenami aproksymowanymi
przez indeksy CPI, y =[b,p,p";4,], oraz wariant, w ktorym ceny sektora
tradables sg reprezentowane przez indeks cen w przetworstwie przemystowym,
Yim = [b, pT , p*T ;l('k)], .

W analizie uwzgledniono réwniez rézne zbiory zmiennych deterministycz-
nych ¢,, w przestrzeni kointegracyjnej. W szczeg6lno$ci rozwazono wariant
modelu VEC, w ktoérym zatozono obecnos$¢ trendu w przestrzeni kointegracyj-
nej, aproksymujacego potencjalne oddziatywanie na kurs walutowy czynnikow
podazowych i popytowych. W badaniach przyjeto regule, zgodnie z ktorg
niemoznos$¢ natozenia restrykcji zerowych na parametry zwigzane z trendem
w réwnaniach kursu walutowego i cen krajowych jest interpretowana jako
symptom niekompletno$ci modelu VEC. Wskazanie dodatkowych argumentéw
przemawiajgcych za obecnos$cig trendu w przestrzeni kointegracyjnej nie jest
ktopotliwe. W szczegdlnosci ograniczone rozmiary modeli VEC sprawiaja, ze
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ich konstrukcji towarzyszy zazwyczaj zagrozenie polegajace na pominigciu
determinant niektérych zmiennych endogenicznych. W tym sensie modele VEC
maja niemal zawsze otwartg strukture i w ich empirycznych zastosowaniach
nalezy zaakceptowac sytuacje, w ktorej niektore wektory kointegrujace nie bgda
opisywaé zwigzkow stricte przyczynowo-skutkowych, lecz jedynie zwigzki
0 charakterze symptomatycznym. Obecno$¢ trendu deterministycznego w tych
ostatnich jest uzasadniona i akceptowalna, jesli tylko oceny zwigzanych z nim
parametréw sa niesprzeczne z tendencjami zmiennych obserwowanymi w bada-
nym okresie. Co wiecej, obecnos¢ wektora kointegrujagcego opisujacego zwiagzki
0 charakterze symptomatycznym nie powinna by¢ réwniez interpretowana jako
wynik dyskwalifikujacy system VEC, jesli tylko dostosowania zmiennych, do
opisu ktorych model zostal skonstruowany, nie przebiegaja wzdtuz ,,symptoma-
tycznych” relacji kointegrujacych.

5.1. Trendy i wahania zmiennych nominalnych

Wahania nominalnego kursu walutowego PLN/EUR, relacje indeksow cen
w krajowym i zagranicznym sektorze tradables p’ — p” oraz relacje indeksow
CPl w Polsce i w strefie euro p—p”~ przedstawiono na rysunkach 4.6-4.7.
Wstepne wnioski sg spojne z formulowanymi w analizie wahan kursow re-
alnych q i q'. W okresie poprzedzajacym faktyczne uwolnienie kursu ztotego,
czyli do roku 1999 wiacznie, obserwowana byta nominalna deprecjacja kursu
PLN/EUR. Towarzyszyly jest wzrosty cen relatywnych, zblizone w przypadku
relacji deflatoréw produkcji sektora dobr wymiennych i wyraznie wicksze dla
relacji indeksow cen konsumenta. Konsekwencjg trendéw obserwowanych
w zmiennych nominalnych byla aprecjacja kursu realnego definiowanego dla
indekséw CPI i — w przyblizeniu — stabilizacja kursu urealnianego cenami
sektora tradables. Od roku 2000 obserwowano juz wzgledng stabilizacje cen
relatywnych, a to oznacza, ze przyczyny wahan kurséw nominalnych i realnych
byty — w niewielkim tylko uproszczeniu — zblizone i nie wymagajg wobec tego
szerszej dyskusji. Analiza dynamiki kursu nominalnego pozwala jednak wskazac
kilka okreséw, w ktorych nastepowata skokowa deprecjacja nominalna. Uwage
zwracajg w szczegolnosci wysokie miesigczne stopy wzrostu kursu nominalnego
w potowie roku 2001 i 2002 oraz obserwowana w apogeum kryzysu subprime
dhuzsza sekwencja duzych dodatnich stop nominalnej deprecjacji ztotego wzgle-
dem euro. W pierwszym i trzecim przypadku wskazanie przyczyn gwattownych
wzrostow kursu nominalnego nie jest klopotliwe. Po pierwsze, w potowie 2001r.
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Rysunek 4.6 Poziom i stopa deprecjacji nominalnego kursu PLN/EUR, 1995:01-2011:06

Objasnienia: b — nominalny kurs walutowy PLN/EUR (logarytm naturalny, 2000 = 0, lewa
0$), D(b) — pierwszy przyrost b (stopa deprecjacji nominalnej, prawa o$).
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Rysunek 4.7 Nominalny kurs PLN/EUR i relatywne ceny w Polsce i w strefie euro,
1995:01-2011:06

Objasnienia: b — nominalny kurs walutowy PLN/EUR (logarytm naturalny, 2000 = 0, lewa

0s), p(T)-p*(T) — ceny relatywne krajowego i zagranicznego sektora tradables (ro6znica
logarytmow), p—p* — relacja krajowego i zagranicznego indeksu CPI (r6znica logarytmow)
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Rysunek 4.8 Ceny i inflacja w sektorze tradables w Polsce, 1995:01-2011:06

Objasnienia: p(T) — indeks cen w sektorze tradables w Polsce (logarytm naturalny, 2000 = 0,
lewa 0§), D(p(T)) — inflacja sektorze tradables w Polsce (prawa o$).
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Rysunek 4.9 Ceny i inflacja w sektorze tradables w strefie euro, 1995:01-2011:06

Objasnienia: p*(T) — indeks cen w sektorze tradables w strefie euro (logarytm naturalny,
2000=0, lewa 0$), D(p*(T)) — inflacja sektorze tradables w strefie euro (prawa os).
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nastgpito zaostrzenie kryzysu finansowego w Argentynie i pogorszenie sytuacji
finansowej Brazylii i Turcji, co poprzez mechanizm zarazania przetozyto si¢ na
znaczne ostabienie ztotego, ktéremu dodatkowo towarzyszyly pogtoski o zagro-
zeniu kryzysem walutowym w Polsce. Po drugie, gwattowny spadek wartosci
ztotego wzgledem euro w czasie kryzysu subprime nalezy wigza¢ ze skokowym
wzrostem ryzyka globalnego, ktory, zgodnie z postawionymi wczesniej hipote-
zami, mogta wzmacnia¢ anomalia aprecjacyjna obserwowana przed kryzysem
subprime. Wskazanie jednoznacznych przyczyn nominalnej deprecjacji w lipcu
2002 r. jest bardziej ktopotliwe. Nalezy jednak zwroci¢ uwage, ze obserwowany
w potowie roku 2002 spadek wartosci zlotego zapoczatkowat blisko dwuletni
trend deprecjacyjny, ktory jest zazwyczaj wigzany z wyraznym pogorszeniem
sytuacji w krajowym sektorze fiskalnym.

Indeksy cen oraz inflacje w krajowym i zagranicznym sektorze tradables
przedstawiono na rysunkach 4.8-4.9. Analiza zmiennosci cen w Polsce prowa-
dzi do trzech spostrzezen. Po pierwsze, okres wprowadzenia rezimu ptynnego
kursu walutowego, po ktorym nastgpita nominalna aprecjacja zlotego jest
jednoczesnie okresem, w ktorym nastepuje spadek dynamiki cen w przemysle
przetworczym i uksztaltowanie si¢ stopy wzrostu cen producenta na nizszym
i doé¢ stabilnym poziomie. Po drugie, akceleracja proceséw inflacyjnych towa-
rzyszy przystapieniu Polski do Unii Europejskiej, co nalezy wigza¢ ze wzrostem
luki produkcyjnej. Spadki cen w koncu roku 2004 mozna zatem interpretowac
jako skutek domykania si¢ tej ostatniej. Po trzecie, wstepng faze kryzysu sub-
prime charakteryzuje stabilna dynamika cen producenta. Skokowa korekta cen
nastepuje dopiero w lutym 2009 r., po czym inflacja w sektorze tradables wcho-
dzi w okres znacznych wahan, indukowanych przede wszystkim przez wahania
kursu nominalnego. Prezentowane dalej analizy skointegrowania zmiennych
nominalnych wskazujg, ze niezbedne jest rozszerzenie modelu VEC o zmienng
zero-jedynkowa dla lipca 2009 r.; wskazanie przyczyn obserwowanego w tym
miesigcu glebokiego spadku cen sektora dobr wymiennych jest problematyczne
i z tej perspektywy uzupetnienie modelu o zmienng sztuczng jest arbitralne.

Identyfikacja okresow, w ktorych wystepowaty wieksze wahania cen w sek-
torze tradables gospodarki strefy euro wydaje si¢ duzo tatwiejsza — analiza gra-
ficzna jednoznacznie wskazuje, ze zmienno$¢ cen zdominowal negatywny szok
popytowy 1 pojawienie si¢ ujemnej luki produkcyjnej w apogeum kryzysu
subprime. Ostatecznym skutkiem okazaly sie umiarkowane spadki cen w sierp-
niu i wrzesniu 2009 r. i1 znacznie glebsza deflacja w czterech nastgpnych miesia-
cach 2008:10-2009:01. Podobne jak w przypadku cen krajowego sektora trada-
bles, prezentowana w dalszej czesci rozdziatu analiza empiryczna wskazywata
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na potrzebg¢ rozszerzenia modelu o dwie dodatkowe zmienne sztuczne dla kwie-
tnia 2003 r. i wrze$nia 2006 r.. Obecno$¢ tych ostatnich w systemie VEC trudno
powiazaé z szczegdlnymi wydarzeniami gospodarczymi.

5.2. Analiza I1(1)

Analize kointegracyjng modelu PPP kursu ztotego wzgledem euro przepro-
wadzono w ramach standardowych procedur obejmujacych (i) konstrukcje
wyj$ciowego modelu VAR (3.5) o pozadanych wiasnosciach stochastycznych’,
(ii) ustalenie wymiaru przestrzeni kointegracyjnej za pomoca testow kointegracji
i analiz¢ wartosci modutow pierwiastkow charakterystycznych procesu VAR
(3.5), (iii) strukturalizacje wektoréw kointegrujacych (3.7), testy stabej egzoge-
niczno$ci zmiennych i ocene wiasnosci stochastycznych modelu wynikowego
(szerszy opis w: Greenslade i in., 2002; Majsterek, 2008, s. 121-129, Welfe,
2009, s. 395-395).

Analiza o$miu wariantéw modelu VAR rdznigcych si¢ indeksami cen (CPI
lub ceny sektora dobr wymiennych), zmiennymi deterministycznymi w prze-
strzeni kointegracyjnej (wyraz wolny lub trend) i okresem obejmowanym przez
badania (préba skrocona 1999:01-2008:06 lub cata préba 1999:01-2011:06)
wskazuje jednoznacznie, ze optymalne opdznienie wynosi trzy miesigce, S =3.
Zmienne zero-jedynkowe, ktorych dotaczenie zapewnia akceptowalne wlasnosci
stochastyczne modelu VAR zestawiono w tabeli 4.7. Rownania kursu nominal-
nego wymagaja jedynie wyrdznienia okresu 2001:07, w ktorym nastgpito
zaostrzenie kryzysu argentynskiego i byto obecne zagrozenie kryzysem waluto-
wym w Polsce. Poniewaz w badaniu wykorzystano zmienne nicodsezonowane,
w rownaniach indeksu CPI wprowadzono dodatkowe korekty wzmacniajace
efekt sezonowy stycznia w latach 2000-2002°. Korekty rownania cen w sektorze
tradables okazaly si¢ niezbedne jedynie w roku 2009, przy czym pierwsza z nich
polegata na wprowadzeniu zmiennej przyjmujacej w lutym i marcu 2009 r.

! Konstrukcja wyjsciowego modelu VAR polegata na ustaleniu optymalnego opdznienia S,
ewentualnym rozszerzeniu modelu o zmienne sztuczne i przeprowadzeniu sekwencji testow
diagnozujacych normalnos¢, autokorelacje i heteroskedastycznosé skladnikow losowych. Opty-
malna warto$¢ S ustalono za pomoca kryteriow informacyjnych Akaike (AIC), Schwarza (SBIC)
i Hannana-Quinna (HQC), sekwencyjnych testow hipotez zagniezdzonych (Brzeszczynski i Kelm,
2002, s. 82-86) oraz testow LM autokorelacji sktadnikéw losowych. Ze wzgledu na duza wrazli-
wosc¢ testow kointegracji na potencjalng autokorelacje sktadnikow losowych kryterium rozstrzyga-
jacym byty wyniki testow LM.

Efekty sezonowe uwzgledniano we wszystkich modelach za pomoca scentrowanych zmien-
nych sezonowych.
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odpowiednio wartosci 1 i —1 (blip dummy). W rownaniach indekséw cen sektora
wymiennego w strefie euro wyrdznienia wymagal natomiast okres deflacji
2008:08-2009:01. Ta ostatnia okazata si¢ ptytsza w przypadku cen konsumenta
I wyréznienie analogicznego okresu nie byto konieczne.

Tabela 4.7. Zmienne zero-jedynkowe w modelach VAR

Roéwnanie: Model VAR: y,, =[b, p, p"; 4, Model VAR: y,, =[b, p", p7; ¢,
Ab (01:07) (01:07)

Ap lub Ap’ (00:01+01:01+02:01) (09:02-09:03)-, (09:07)
Aplub Ap” (03:04)*, (06:09)= (08:08+...+09:01)", (03:04)*, (06:09)*

Objasnienia: zmienne deterministyczne w przestrzeni kointegracyjnej: wyraz wolny lub
trend. Gwiazdkami wyr6zniono zmienne zero-jedynkowe, ktorych obecno$é nie znajduje bezpo-
$redniego wyjasnienia; minus w superskrypcie wyrdznia zmienne nieobecne w modelu dla skroco-
nej proby 1999:01-2008:06.

Po ustaleniu optymalnego opodznienia i listy zmiennych sztucznych zapew-
niajgcych satysfakcjonujace wiasnosci stochastyczne modelu VAR przeprowa-
dzono testy kointegracji Trace Johansena. W $wietle omawianych wczedniej
badan skointegrowania nominalnego kursu zlotego wzgledem euro, cen krajo-
wych i cen w strefie euro (Rubaszek i in., 2009; Wdowinski, 2010) wyniki
okazaly sie zaskakujace, gdyz w zadnym z o$miu analizowanych wariantoéw
modelu VAR nie stwierdzono podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej zaktada-
jacej obecnosci trzech trendow stochastycznych i tym samym braku skointegro-
wania zmiennych. Badania rozszerzono zatem na réwnanie charakterystyczne
procesu VAR (3.5), ktérego rozwigzanie umozliwia nie tylko ustalenie liczby
pierwiastkow charakterystycznych, ktérych moduly leza na krawedzi kota
jednostkowego (co decyduje o liczbie trendow stochastycznych i wektoréw
kointegrujacych w systemie), ale pozwala rowniez na identyfikacj¢ pierwiast-
kow, ktére moga potencjalnie decydowaé o obecnosci w systemie VAR tenden-
cji wybuchowych.

I tak, system VAR jest stacjonarny, jesli pierwiastki rownania charakter-
rystycznego:

N(z)|=[1 - 11,2~ 11,2° —...~T1,2°| = 0 (4.17)

leza na zewnatrz zespolonego kota jednostkowego. Istnienie M —V pierwiast-
kow jednostkowych implikuje obecno$¢ V wektorow kointegrujacych. Problem
mozna zapisa¢ rOwnowaznie (np. Johansen, 1995a, s. 11-17):

N(z)| =1 ~I,A* —T1,A7 —...~T1,A°| =0 (4.18)
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gdzie: 4 — wartosci wlasne macierzy stowarzyszonej (companion matrix):

I, M, - Ilg, Il
I 0 - 0 0

CM = : Do : : (4.19)
o 0 - 1 0

Wartosci wlasne macierzy stowarzyszonej lezace na zewnatrz kota jednostko-
wego sg symptomem obecnos$ci w modelu VAR tendencji wybuchowych.

Tabela 4.8 zawiera zestawienie informacji o modutach pigciu najwigkszych
warto$ci wlasnych macierzy stowarzyszonych w o$miu analizowanych mode-
lach VAR. Latwo zauwazy¢, ze w siedmiu przypadkach najwicksze pierwiastki
charakterystyczne leza poza kolem jednostkowym i jednocze$nie we wszystkich
przypadkach moduty dwodch nastepnych pierwiastkow charakterystycznych sa
bliskie jedno$ci. Z tej perspektywy wyniki testow kointegracji Trace nie zaska-
kuja. Symptomatyczne sg rdéwniez wyniki wskazujace na wystgpowanie silnych
tendencji wybuchowych (i) w modelach wykorzystujacych indeksy cen w sekto-
rze wymiennym w probie niecobejmujacej kryzysu subprime i (ii) w modelu
wigzagcym kurs nominalny z cenami konsumenta i trendem deterministycznym
W calej probie. Jednoznaczna interpretacja powyzszych wynikow jest ktopot-
liwa, ale mozna wskaza¢ kilka potencjalnych wyjasnien obecnosci pierwiastkow

wybuchowych.

Tabela 4.8. Moduly najwiekszych pierwiastkow charakterystycznych w modelach VAR

o Préba: Yo =0, P P51

V7 1999:01-2008:06 1,0092 0,9757 0,9254 0,5122 0,5077
-2011:06 1,0028 0,9885 0,9276 0,5476 0,4840

t —2008:06 0,9938 0,9632 0,9340 0,4744 0,4651
—2011:06 1,0417 0,9445 0,9445 0,5575 0,5575

2 Proba: Yo =0, P, P75 T

V7 1999:01-2008:06 1,0301 0,9467 0,9467 0,5951 0,5951
-2011:06 1,0112 0,9512 0,9512 0,5935 0,5935

t —2008:06 1,0445 0,9442 0,9442 0,5520 0,5520
—2011:06* 1,0083 0,9271 0,9271 0,5646 0,5646

Objasnienia: gwiazdka wyrézniono wariant modelu PPP, w ktérym istnieja najsilniejsze
przestanki do odrzucenia hipotezy o braku skointegrowania; graniczny poziom istotnosci w tescie
Trace wynosi 0,112 (0,182 w tescie Trace z korekta Bratletta).
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| tak, ,,przyspieszajaca” rozbieznos¢ miedzy kursem nominalnym i cenami
krajowego i zagranicznego sektora tradables mozna wigza¢ ze zdominowaniem
informacji zawarte] w probie 1999:01-2008:06 przez anomali¢ aprecjacyjng.
Jesli zauwazymy, ze zgodnie z nieliniowym modelem ECM (4.14) przejscie
systemu do rezimu zewngtrznego nastgpuje w okresie kryzysu subprime tylko
w lipcu 1 sierpniu 2008 r. (rys. 4.5), to wsparcie znajduje zalozenie o spojnym
z predykcjami modelu Frydmana i Goldberga (2007) aprecjacyjnym dryfie kursu
nominalnego do czerwca 2008 r. Jesli teraz — W uproszczeniu — porownac ten
dryf ze znacznie mniejszym spadkiem cen relatywnych (rys. 4.7) w tym samym
okresie, to wsparcie znajduje teza, zgodnie z ktérg procesy 1(2) mogg dawaé
w krotkich probach symptomy proceséw wybuchowych, lub teza druga, zgodnie
z ktora obecnos$¢ pierwiastka wybuchowego jest konsekwencja zbyt waskiej
specyfikacji modelu VAR i pomini¢cia zmiennych opisujacych wahania kursu
nominalnego w okresie wystgpienia anomalii aprecjacyjnej. Zgodnie z takim
rozumowaniem obecno$¢ mechanizmoéw wybuchowych nie jest immanentna
wlasciwoscia modelowanego systemu, lecz jedynie symptomem niemoznos$ci
opisania jego wlasnos$ci pod koniec okresu 1999:01-2008:06 za pomoca modelu
PPP. Spadek modutéw najwickszych pierwiastkow charakterystycznych po
rozszerzeniu analizy na nastepne trzy lata do wartosci, odpowiednio, 1,0112
i 1,0083 wspiera ten wniosek.

Analogiczng argumentacj¢ mozna zaproponowa¢ w odniesieniu do trzecie-
go przypadku, tj. pojawienia sie duzego pierwiastka wybuchowego w modelu
PPP z cenami konsumenta i trendem deterministycznym po rozszerzeniu badan
na calg probe. Odwotujac si¢ ponownie do rysunku 4.7, fatwo zauwazy¢, ze od
roku 2009 stopy wzrostu relatywnych cen konsumenta (nachylenie linii przery-
wanej) sg wyraznie wigksze niz w okresach poprzednich, podczas gdy kurs
nominalny spada, a nastgpnie stabilizuje si¢ na poziomie przecigtnym w okresie
1999-2011. ,,Oderwanie si¢” kursu nominalnego od cen relatywnych moze by¢
przyczyna pojawiania si¢ pierwiastka wybuchowego.

W tabelach 4.9a 1 4.9b podsumowano wyniki estymacji parametrow modeli
VEC-I(1) (3.7) obejmujacych kurs nominalny PLN/EUR i deflatory krajowego
i zagranicznego sektora wymiennego, Y, =[b,p",p";z,], w ktorych, nieza-
leznie od wskazan testow kointegracji, arbitralnie zatozono obecnos¢ jednego
wektora kointegrujacego. Analiza ma zatem charakter ilustracyjny, ale pozwala
jednoczesnie na identyfikacje pewnych cech modelu VEC, w ktorym zignorowa-
no obecno$¢ pierwiastkdw wybuchowych lub nie dostrzezono obecnosci zmien-
nych o wlasnos$ciach zblizonych do wtasnosci procesow 1(2).

Spostrzezenia nast¢pujace. Po pierwsze, uwagg zwraca fakt, ze tylko w jed-
nym przypadku, tj. w modelu VEC-I(1) bez trendu deterministycznego dla krot-
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szej proby (gorny panel tab. 4.9a), nie jest mozliwe natozenie restrykcji propor-
cjonalnosci, ale juz restrykcja symetrii znajduje stabe potwierdzenie empiryczne.

Tabela 4.9a. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) vy, =[b, p", p7"; 4] dlaV =1

T T

b p p u LR
1999:01-2008:06
B -0,278 1 -1,293 -0,025 -
(2,9 (11,2) (3,0
a' 0,0463 -0,0222 -0,0377 -
(1,1 (2,1) (6,6)
B -0,328 1 -1 -0,022 0,073
4,7 4.1) 0,104 (B)
o' 0,0066 -0,0554 -0,0503 -
0,1) (3,9 (6,1)
Y -1 1 -1 -0,154 0,002
(4,8) 0,006 (B)
o' 0,0078 -0,0089 -0,0094 -
(0.6) 2.9 (5.3)
1999:01-2011:06
Y -0,378 1 -1,008 -0,038 -
(3,3) (9,6) (3.3
a' -0,0058 -0,0315 -0,0305 -
0.2) (4.0) (6.4)
Vi -0,377 1 -1 -0,037 0,959
(3,4) 4,1) 0,968 (B)
a' -0,0063 -0,0324 -0,0310 -
0.2 (4.0) (6.4)
B -1 1 -1 -0,169 0,148
(5,2) 0,287 (B)
a' 0,0015 -0,0084 -0,0087 -
0,2 (3,5 (6,1)

Objasnienia: czcionka pogrubiong wyrdzniono normalizacj¢ wektorow kointegrujacych oraz
parametry dostosowan statystycznie istotnie rézne od zera. W nawiasach podano moduty ilorazéw
t. W kolumnie LR podano graniczne poziomy istotno$ci w testach ilorazu wiarogodnosci restrykcji
przeidentyfikowujacych (overidentifying restrictions); (B) wyréznia graniczne poziomy istotnosci

z matoprobkowa korekta Bartletta.

Po drugie, we wszystkich modelach kurs nominalny jest zmienng stabo
egzogeniczng. W modelach bez trendu deterministycznego zmiennymi dostoso-
wujacymi si¢ do narzuconego warunku réOwnowagi sg ceny krajowe i ceny
zagraniczne. Uwage zwraca fakt, iz oszacowania parametrow korekty bigdem
w réwnaniach Ap" i Ap” sg bardzo male i niezaleznie od nakladanych
restrykcji przyjmuja zblizone wartosci. Implikacje sa istotne: ocena parametru
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ECT(Ap") =-0,0084 (t = 3,5) wskazuje, ze polokres wygasania cen krajowych
wynosi niemal 7 lat, ale juz ocena ECT(Ap™) =-0,0087 (t =6,1) wskazuje, ze
ceny sektora tradables w strefie euro ,,uciekaja” od trajektorii wyznaczanej
przez arbitralnie narzucony wektor kointegrujacy.

Tabela 4.9b. Estymacja parametrow modelu VEC-I(1) y,,, =[b, p', p7;t] dla V =1

b p' p”’ t LR
1999:01-2008:06
B -0,359 1 0,022 -0,0012 -
2.7) (0,1) (1,2)
a -0,152 -0,061 -0,003 -
2,7 (4,9 (0,4)
B -0,558 1 -1 0,0005 0,278
(6,3) (6,3) 0,394 (B)
o -0,084 -0,061 -0,009 -
(1,4) 4.7 (1,0)
B -1 1 -1 0,0014 0,265
(3.3) 0,431 (B)
a -0,036 -0,024 —0,0004 -
1.3 3.8) (0.1)
1999:01-2011:06
B —0,591 1 ~1,475 0,0012 -
(5.1) 34) (1.6)
a -0,009 -0,058 -0,011 -
(0,2) (4,0) (1,2
B -0,484 1 -1 0,0004 0,363
47 (3,2) 0,467 (B)
a -0,040 -0,064 -0,013 -
(0,7) (4,3) (1,3)
B -1 1 -1 0,0007 0,066
(4,8) 0,166 (B)
a -0,004 -0,022 -0,003 -
(0,2) (3,4) 0,7)

Objasnienia: jak do tab. 4.9a.

Po trzecie, uwzglednienie trendu deterministycznego w przestrzeni kointe-
gracyjnej (tab. 4.9b) nie zmienia wniosku o zaskakujacej tatwosci z jakg mozna
zaakceptowac restrykcje symetrii i proporcjonalno$ci i jednoczesnie prowadzi
do konstrukcji modeli, w ktorych — zgodnie z intuicja — ceny sektora tradables
w strefie euro sg juz zmienng stabo egzogeniczng. Ten ostatni wynik nie oznacza
jednak, iz dolaczenie trendu caltkowicie eliminuje mechanizm ,ucieczki” od
rownowagi. Potwierdzajg to oszacowania parametrow ECT(Ab) w probie
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1999:01-2008:06 (ECT(Ab) =-0,036, t=1,3), ktére — cho¢ mato precyzyjne
— nadal wskazuja na obecno$¢ mechanizmu EEI. Rozszerzenie analizy na okres
kryzysu subprime, w ktorym zgodnie ze stawianymi wyzej hipotezami nastapito
dostosowanie kursu PLN/EUR do warunkéw réwnowagi dlugookresowej,
ostabia symptomy EEL

Po czwarte, mozna wnioskowaé, ze modelem optymalnym wsrod zaprezen-
towanych w tabelach 4.9a i1 4.9b jest ostatni wariant modelu VEC z nastepuja-
cym warunkiem rownowagi:

Pl =P +h ~00007t (4.20)

z parametrem korekty btedem ECT(Ap')=-0,022 (t =3,4). Akceptacja powyz-
Szego rownania jako aproksymacji relacji rownowagi wigzacej ceny krajowe
z kursem nominalnym i cenami w strefie euro jest jednak problematyczna.
Wyjasnienia wymaga obecno$¢ w relacji kointegrujacej trendu implikujacego
autonomiczny spadek cen krajowych, gdyz jest to wynik niespojny z predykcja-
mi modelu Balassy-Samuelsona (przy zalozeniu istotnego komponentu nontra-
debles w cenach krajowego sektora dobr wymiennych). Dyskusyjne jest rowniez
oszacowanie ECT sugerujace dtugos¢ potokresu wygasania HL bliska 2,7 roku.

Najpowazniejsza wada modelu (4.20) jest jednak jego niespdjnos¢ z wias-
no$ciami procesow generujacych zmienne nominalne w rozwazanej probie.
W tabeli 4.10 zostaly zestawione wyniki testow kointegracji przy zalozeniu
obecnosci zmiennych I(1) i moduty trzech najwigkszych pierwiastkéw charak-
terystycznych macierzy towarzyszacej (4.19) przy zalozeniu obecnosci jednego
wektora kointegrujacego, V =1. Wnioski sa klarowne, gdyz tatwo zauwazy¢, ze
najwiekszy rézny od jednosci pierwiastek charakterystyczny lezy blisko krawe-
dzi kota jednostkowego, co jednoznacznie uzasadnia tez¢ o potencjalnej obecno-
sci w modelu VEC-I(1) zmiennych generowanych przez procesy 1(2) (Juselius,
2006, s. 298).

Tabela 4.10. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) y,,, =[b, p", p7;t]', 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) V]

0 38,76 36,28 0,112 0,182 JL,OOOb
1 12,73 10,81 0,741 0,865 1,0000
2 2,95 2,77 0,863 0,882 0,9550

Objasnienia: (B) wyrdznia wariant testu Trace z matoprobkowa korekta Bartletta.
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Rysunek 4.10. Relacje /) Ym: 1 BimRi W modelu VEC-I(1) z wektorem kointegrujacym (4.20)

Do podobnych wnioskow prowadzi graficzna analiza wektoréw kointegru-
jacych (por. rys. 4.10). Nawigzujac do dyskusji z rozdziatu III (pkt 3) zauwaz-
my, ze obecno$¢ w modelu VEC zmiennych 1(2) implikuje £, Y., ~ 1 (1) oraz
BimRy ~ 1(0) dla dowolnego v=1...,V, gdzie R, jest macierza regresorow
w tzw. modelu skoncentrowanym (concentrated model) R, =afR, +¢,, Z kto-
rego usunigto efekty krotkookresowe (szerzej: Juselius, 2006, s. 292-293;
Majsterek, 1998; Majsterek, 2008, pkt 1.6). Jesli zatem dla v-tego wektora koin-
tegrujacego wyrazenie S, Y., Nie jest stacjonarne, to jest to jednoznaczny
symptom obecnosci w modelu VEC zmiennych 1(2). Analiza graficzna wska-
zuje, ze whasnie takg wlasno$¢ majg reszty B, Y W modelu PPP z wektorem
kointegrujacym (4.20).

5.3. Analiza 1(2)

Obecnos¢ symptoméw 1(2) w modelu VEC-I(1) vy, =[b,p", p";t]
W naturalny sposob prowadzi do weryfikacji hipotez o rzedzie kointegracji przy
zatozeniu obecnosci zmiennych zintegrowanych w stopniu drugim. Sekwencyj-
na procedur¢ opartg na tescie Trace zaproponowali Johansen (1995b) i Paruolo
(1996) (por. Majsterek, 2008, s. 160-161). W uproszczeniu polega ona na jedno-
czesnym ustaleniu rzedu macierzy IT (por. model (3.32)) i macierzy o I,
(dekompozycja (3.38)). Liczbe wektorow kointegrujacych i trendow stochasty-
cznych okresla si¢ za pomoca testu Trace analogicznie jak w przypadku testo-
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wania rzedu kointegracji w standardowym modelu VEC-1(1) (3.6). W pierw-
szym etapie testowane sa kolejno hipotezy zlozone {V =v,S, =s} dla v=0
is,=0,..,M-v; w przypadku braku podstaw do odrzucenia pierwszej hipote-
zy w powyzszej sekwencji, nalezy przyja¢ V =v i S, =s,. Jesli zostang odrzu-
cone wszystkie hipotezy dla v =0, w nastgpnym etapie przeprowadza si¢ testy
sekwencji hipotez {V =v, S, =s} dla v=1i s =0,...,M —v itd. Brak podstaw
do odrzucenia pierwszej hipotezy w calej powyzszej sekwencji pozwala na
ustalenie V =v i S, =s; liczba S, trendow stochastycznych 1(2) jest wyzna-
czana z tozsamosci S, +S, =M -V

Tabela 4.11. Test kointegracji w modelu VEC-1(2) vy, =[b, p", p™";t]', 1999:01-2011:06

v s, 3 2 1 0
0 213,81 138,60 81,18 38,76
(0,000) (0,000) (0,000) (0,123)

1 - 73,99 19,80 12,73
(0,000) (0,757) (0,760)

2 - - 10,40 2,95
(0,617) (0,871)

Objasnienia: w tabeli podano wartosci sprawdziandw testu Trace i graniczne poziomy istot-
nosci (w nawiasach).

W tabeli 4.11 przedstawione zostaty wyniki zastosowania powyzszej proce-
dury testowej w modelu VEC-1(2) vy, =[b,p",p";t]'" o strukturze (3.32)
z trendem w przestrzeni kointegrujacej w probie 1999:01-2011:06. Wyniki sa
klarowne i niesprzeczne z wnioskami sformutowanymi na podstawie rezultatow
zawartych w tabeli 4.10. Przy standardowych poziomach istotnosci 0,05 lub 0,10
nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej {V =0, S, =0}, co z formal-
nego punktu widzenia jest wynikiem wskazujacym na brak skointegrowania
zmiennych nominalnych. Jesli jednak przyja¢ interpretacje ,,sprzyjajaca” tezie
0 poprawnosci modelu PPP, to mozna nadal uznawaé wskazywany przez test
Trace poziom istotno$ci (p-value = 0,123) za zbyt maly, a to daje podstawy do
odrzucenia rowniez hipotezy {V =0, S, =0}. W takim przypadku brak podstaw
do odrzucenia hipotezy {V =v, S, =s} pojawia si¢ dla V=1, S =11 S,=1
(p-value = 0,757).

Przy powyzszych zatozeniach mozna rozwazy¢ model VEC-1(2) (3.32)
Z jednym wielomianowym wektorem kointegrujacym (3.47), BY . +AY . »
ktory w przypadku rozwazanego modelu PPP przyjmuje postaé:

{(b, = p/ +p") +GAb +5,Ap] +5,Ap," 1~ 1(0) (4.21)
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I jedng relacjg Sredniookresows, B,,AY,,,
{,Bu,lAbH + ﬂu,ZAptT—l + ﬂu,sAp:Tl} ~1(0) (4.22)

Ostatecznie, rdwnanie nominalnego kursu walutowego jest nastepujace:
N'D = {Bb,, + P, + BiP, + SAD L +S5,Ap, + SAP I+
+ ng{ﬂlAbt—l + IBZApt—l + ﬂSAp:—l} + (423)
+ é/ZBwJ_l,lAbt—l + ﬂJ_l,ZApt—l + ﬂj_l,:%Apt*—l} + S-rtB + gBt

gdzie ST.° oznacza sktadniki krotkookresowe i deterministyczne. Rownania cen
krajowych A’p! i zagranicznych A’p/ réznig si¢ od (4.23) tym, ze na miejscu
parametrow a®, £° i £, pojawiaja sie, odpowiednio, parametry af, &7, &7
oraz ™, &7, &

Wyniki estymacji modelu VEC-1(2) z wielomianowym wektorem kointe-
grujacym przedstawiono w pierwszym panelu tabeli 4.12, za§ w panelu drugim
zaprezentowano wyniki estymacji uzyskane po natozeniu restrykcji proporcjo-
nalnosci [, f,, £.]1=[1-1, 1], ktéra wspiera wynik testu restrykcji przeidenty-
fikowujacych z granicznym poziomem istotnosci 0,118.

Wyniki estymacji parametrow modelu z restrykcjg proporcjonalnosci

{p!, b, — pT +1588Ap] +1572Ab, +0154Ap." +
+0,0006t —0,0993} ~ 1 (0) (4.24)

G
pozwalaja sformutowaé dwa wnioski.

Po pierwsze, wlasnosci relacji kointegrujacej nie budzg zastrzezen analogi-
cznych do sformutowanych w odniesieniu do rownania (4.20). Porownanie ry-
sunku 4.10 z rysunkiem 4.11 przedstawiajagcym analogony B, .Y | BymRur
tj. kombinacje A, Yoy + Gum WYt | Bum Rt + Sy Ry’ » Prowadzi do wniosku,
ze w modelu VEC dopuszczajacym obecno$¢ zmiennych 1(2) jest mozliwa
identyfikacja wielomianowego wektora kointegrujacego, ktorego stacjonarnosé
nie budzi juz powazniejszych watpliwosci.

Po drugie, nie jest mozliwe wskazanie ekonomicznej interpretacji wektora
kointegrujacego (4.24) nawiazujacej bezposrednio do modelu PPP.

Renormalizacja (4.24) wzgledem inflacji krajowej prowadzi do nastgpujacej
relacji rOwnowagi:

Ap! =0,063(b,, — pl, + p;) —0,990Ab, —0,010Ap." +
~0,00004t+0,0063  (4.25)
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Tabela 4.12. Estymacja parametrow modelu VEC-1(2) y, =[b,p",p";t]' dla V=1 i.S, =1,
1999:01-2011:06

b p’ p” t Ab Ap' Ap” At
5,51 0,770 1 1883 00019 7,465 7,800 1091 0,157
(10,5) 71  (169)
o' -0,074 0,053 -0,010 - - - - -
(3,0) (8,9) (2,6)
B - - - -0,770 1 -1,883 0,002
(10,5) 71)  (16,9)
I - - - 0,095 -0,248 0,171 -
0.3) (3.1) (3,5)
A, - - - 1,194 1 1,019 0,008
<, - - - 0,096 -0,168 0,172 -
0.7) (4.8) (8.2)
AR(1) =0,663 AR(2)=0,114 DH = 0,010
AR(3) =0,757 AR(4) = 0,364 ARCH(1) = 0,595 ARCH(2) = 0,313
[B',0] -1 1 -1 0,0006 15,72 15,88 0,154 —-0,099
(5.7)
o' -0,039 0,026 -0,002 - - - -
(3,0) (8,0) 1,2)
B - - - -1 1 -1 0,0006
(6.7
I - - - 0,032 -0,388 0,146 -
0,2) 4,2) (2,5)
B - - - -1,030 1 2,030 -0,008
<, - - - - 0,056 -0,024 0,178 -
04) (0,6) (7.1)
LR =0,118
AR(1) = 0,803 AR(2) = 0,103 DH = 0,025
AR(3) =0,708 AR(4) = 0,645 ARCH(1) = 0,539 ARCH(2) = 0,417

Objasnienia: czcionka pogrubiong wyrdzniono normalizacj¢ wektorow kointegrujacych oraz
parametry dostosowan statystycznie istotnie rézne od zera. W nawiasach podano moduty ilorazéw
t. LR — test ilorazu wiarogodnosci restrykeji przeidentyfikowujacych, AR(S) — test LM autokore-
lacji rzgdu s, ARCH(S) — test LM efektu ARCH rzgdu s, DH — test Doornika-Hansena tacznej
normalno$ci sktadnika losowego. Dla testow LR, AR(S), ARCH(s) i DH podano graniczne
poziomy istotnos$ci (p-values).

Zalezno$é migdzy inflacja Ap; a kursem realnym (b, — p/, + p,,) mozna
interpretowa¢ w kategoriach tzw. wewnetrznego mechanizmu korekty bledem:
w przypadku wzrostu cen p' ponad poziom wynikajacy z ujetego w nawias
roéwnania PPP, nastepuje spadek dynamiki cen i system wraca do rownowagi,
podczas gdy wyzszy poziom cen zagranicznych lub ostabienie ztotego indukuje
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dostosowania poprzez wzrost inflacji. Nadanie rownie przekonywajacej interpre-
tacji pozostatym sktadnikom réwnania (4.25) jest klopotliwe. Mozna argumen-
towac, ze skala transmisji miedzy inflacja zagraniczna i krajowa jest pomijalna
(ocena parametru réwna —0,010), za$ trend deterministyczny odzwierciedla
W probie procesy dezinflacyjne, ale wskazanie przyczyn, dla ktérych wyzsza
stopa nominalnej deprecjacji Ab miataby prowadzi¢ do wprost proporcjonal-
nego spadku inflacji Ap krajowego sektora tradables (oszacowanie réwne
—0,990) jest skrajnie problematyczne. Przeksztalcenie réwnania (4.25) do
postaci Ap; =0,063b,_, —0,990Ab, +... pozwala wprawdzie argumentowaé, ze
konsekwencjg natozenia restrykcji proporcjonalnosci moze by¢ uzyskanie zbyt
duzej oceny parametru przy opdznionym kursie nominalnym b i ujemne
oszacowanie parametru przy Ab ma w zwigzku z tym charakter kompensujacy.
Takie rozumowanie mozna wesprze¢ wynikami estymacji zawartymi w tab. 4.9b
(przedostatni wariant) i zasugerowac, ze w (4.25) sa obecne implicite symptomy
strategii PTM, ale w ostatecznym rozrachunku taka interpretacja bedzie nadal
bardziej spekulacja niz przekonywajacym uzasadnieniem struktury wektora
kointegrujacego (4.24).
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-------- beta'y(t)+delta'D(y(t)) beta'R1(y(t))+delta'R1(D(y(t)))

Rysunek 4.11. Relacie Sl Y + Fimmy | BimRil + i Re’ W modelu VEC-1(2)
z wektorem kointegrujacym (4.24)

W standardowym modelu VEC-I(1) naszkicowane wyzej problemy inter-
pretacyjne moglyby by¢ rozwigzane za pomoca testow restrykcji strukturalizuja-
cych, ktore powigzatyby — na przyktad — parametry przy Ab i Ap™ tak, by
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inflacj¢ krajowa uzalezni¢ od inflacji importowanej Ap =& (Ab, +Ap" ) +...,
6 >0. Przeprowadzenie analogicznej analizy w modelu VEC-1(2), tj. natozenie
i testowanie ,,dowolnych” restrykcji strukturalizujacych nie jest mozliwe, a przy-
czyna jest obecnos¢ w relacjach kointegrujgych (3.45) restrykcji nieliniowych
(3.38). Problem mozna zilustrowa¢ uchylajac przyjmowane dotad implicite
zatozenie, zgodnie z ktorym kwantyfikowana przez macierz ¢ intensywnosc¢
rownowazenia systemu VEC (3.45) jest niezalezna od przyczyn nier6wnowagi,
tj. proporcji w jakich odchylenia od trajektorii (5Y,, +5AyY,,) ~ 1(0) wynika-
ja z odchylefi od $ciezek wyznaczanych przez tzw. kointegracj¢ prosta B,
(por. Majsterek, 2008, s. 154) i fluktuacji sktadnika $redniookresowego Ay, -

Uwzglednienie asymetrii dostosowan prowadzi do przeksztalcenia rownania
(3.45) do postaci:

N Yt = a(OITSI(m)t—l + 5Ay(m)t—1) + é/T'Ay(m)t—l + Emyt (4.26)

gdzie: S =or. Johansen (2006a) wykazuje, ze w ramach modelu (4.26) mozli-
we jest testowanie restrykcji strukturalizujacych naktadanych na sktadowe
macierzy [, a przy ustalonej normalizacji z — rownowaznych im restrykcji na
elementy macierzy o; w obu przypadkach statystyki testow najwickszej wiaro-
godnoéci LR maja asymptotyczne rozktady . Mozliwe jest rowniez prowa-
dzenie wnioskowania statystycznego w odniesieniu do parametréw zawartych
W macierzy 7, tj. w odniesieniu do zwigzkoéw kointegracyjnych prostych i $red-
niookresowych. Johansen (2006a) rozwaza (i) testy restrykcji nakladanych
jednoczesénie na wszystkie wektory kointegrujace 7, (ii) testy restrykcji, zgodnie
z ktdérg znany jest jeden wektor zawarty w 7 oraz (iii) testy stuzace do wery-
fikacji restrykcji zerowych na wybrane elementy 7 i wykazuje, ze we wszyst-
kich przypadkach sprawdziany testoéw LR rowniez maja asymptotyczne rozktady
7° (takze: Boswijk, 2000 oraz dyskusja w Juselius, 2006, rozdz. 18 i Majsterek,
2008, s.169-171). Inaczej jest jednak w przypadku potencjalnych restrykcji
naktadanych na parametry w sktadniku o&Ay,, . Johansen (2006a) ilustruje
komplikacje pojawiajace si¢ juz przy weryfikacji najmniej krepujacej (bo
inwariantnej wzgledem restrykcji naktadanych na f) hipotezy o braku
kointegracji wielomianowej. Okazuje si¢, ze rozklad estymato-ra & nie spetnia
wowczas warunku LAMN (local asymptotic mixed normal), ato z kolei ozna-
cza, ze weryfikacja hipotezy zerowej 6 =0 nie moze opiera¢ si¢ na testach
0 asymptotycznych rozktadach y?. Problemy ulegaja zwielokrotnieniu w przy-
padku restrykcji zerowych naktadanych na wybrane elementy macierzy o, gdyz
warto$ci & nie sg niezalezne od restrykcji na parametry £ .
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Niezaleznie od amorficznej struktury wektora kointegrujacego (4.24) wyni-
ki estymacji pozwalaja na wyprowadzenie istotnych wnioskow o mechanizmach
ksztattujacych kurs PLN/EUR. Zauwazmy, ze natozenie restrykcji zerowych na
empirycznie nieodroznialne od zera parametry ECT (tab. 4.12, dolny panel,
oszacowania wyrdznione kursywg) prowadzi do nastepujacych krétkookreso-
wych réwnan cen krajowych i kursu nominalnego:

ANpl =-0,026{p, —b_, — p,’, +1588Ap/, +1572Ab,_, +
(8.0)
+0,154Ap;”, +0,0006t —0,0993} +
5.7)
—0,388{Ap], — Ab_, — Ap.", +0,0006} + ST (4.27)
67

(4.1)

Nb, =—0,039{p], —b_, — p.T, +1588Ap., +1572Ab,_, +
(3,0)
+0,154Ap." +0,0006t —0,0993} + ST? (4.28)
(5.7)

Ignorujac fakt, iz wielomianowy wektor kointegrujacy nie ma bezposredniej
interpretacji ekonomicznej, tatwo zauwazy¢, ze dostosowanie obu zmiennych
nominalnych przebiegaja wzdtuz trajektorii (4.24), ale warto$ci i znaki oszaco-
wan parametréw korekty btedem nie budza zastrzezen jedynie w réwnaniu cen
(4.27). Wzrost poziomu cen krajowych p' i inflacji Ap" ponad wartosci spojne
z trajektorig (4.24), przektada si¢ na spowolnienie inflacji krajowej (spadek
A? p’ z parametrami rownymi —0,026 i —0,026-1588—0,388=-0,800. Skutki
wahan kursu nominalnego nie sa symetryczne. Wzrost jego poziomu przektada
si¢ wprawdzie na przyspieszenie cen (0,026), ale juz skutki wzrostu nominalne;j
deprecjacji ztotego sa zdecydowanie stabsze (0,021).

Dostosowania kursu nominalnego do $ciezki rownowagi sg zdecydowanie
bardziej zlozone (réwnanie (4.28)). Wzrostowi nominalnej deprecjacji ztotego
Ab towarzyszy spadek stopy deprecjacji A’b (z parametrem réwnym
—0,613=-0,039-15,72). Ten mechanizm jest pierwszym z dwoch decyduja-
cych tym, ze dostosowania kursu nominalnego istotnie zachodza wzdluz
wektora kointegrujacego (4.24). Zauwazmy bowiem, ze skutki wzrostu poziomu
kursu nominalnego b sa niejednoznaczne, gdyz oddzialuje on na dynamike
kursu nominalnego w dwodch kierunkach, zwigkszajac bezposrednio tempo
deprecjacji nominalnej A’b (z parametrem 0,039) i posrednio — zwickszajac
deprecjacje Ab (z parametrem 0,064 = 1/15,72) i przektadajac si¢ tym samym
na spadek A’b. Analiza rownania (4.28) pozwala zatem zidentyfikowaé typowy
dla hipotezy IKE mechanizm EEI ,,ucieczki”” kursu nominalnego od trajektorii
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rownowagi (4.24) oraz sprzezong z EEI tendencje do stabilizowania fluktuacji
kursu nominalnego wzdhuz tej samej $ciezki.

Drugi mechanizm korekty btedem oddziatuje na kurs nominalny poprzez
wahania cen krajowych: wzrost p' i/lub Ap" powoduje spadek stopy deprecja-
cji nominalnej ANb z parametrami rownymi —0,039 i —0,619=-0,039-15,88.
Wyjasnienie tej whasnosci systemu VEC-I1(2) w ramach modelu PPP nie jest
mozliwe, ale mozliwe jest postawienie tezy, zgodnie z ktora struktura rownania
(4.28) moze potwierdza¢ obecno$¢ mechanizmu wigzacego zmienno$¢ kursu
nominalnego ze zmianami nominalnych stop procentowych, jesli tylko te ostat-
nie sg wspotokreslane przez wahania poziomu cen krajowych i inflacj¢. Mecha-
nizm moze byé nastepujacy: oczekiwany wzrost p' i/lub Ap’ prowadzi do
kontrakcji wladz monetarnych i wzrostu stop procentowych banku centralnego,
co indukuje aprecjacje nominalna. Przyjecie takiej interpretacji oznacza, ze natu-
ralnym rozwinieciem prezentowanych wyzej badan jest rozszerzenie specyfika-
cji modelu VEC-I(2) o krajowa i zagraniczng stop¢ procentowg i jednoczesna
analiza modelu PPP i modelu nieubezpieczonego parytetu stop procentowych.
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Rysunek 4.12. Dysparytet realnych krétkoterminoywch stop procentowych (r—r")
i relacie By Yot + OumDmye | BimRir + i Re’ W modelu VEC-1(2)
z wektorem kointegrujacym (4.24)

Rysunek 4.12 przedstawia dysparytet oprocentowania krotkoterminowego
(WIBOR 3M i EURIBOR 3M) urealnianych inflacja w sektorach wymiennych
i odchylenia £, Vi + SumyYimye | BumRit + SR kursu realnego q' od

v(m)
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trajektorii rownowagi (4.24). Wstepna analiza potwierdza, ze informacja zawarta
w dysparytecie r —r” moze by¢ tg, ktorej nieuwzglednienie w drugiej potowie
rozwazanej proby powoduje, ze wyniki analizy 1(2) maja charakter warunkowy
wzgledem mocnego zatozenia {V =1, S, =1,S, =1}.

5.4. Analiza 1(2)-w-1(1)

Rekonstrukcji modelu VEC-1(2) kursu nominalnego i cen w krajowym
i zagranicznym sektorze tradables, ktorej celem bytaby identyfikacja wektorow
kointegrujacych o satysfakcjonujacej interpretacji ekonomicznej, mozna doko-
na¢ na dwa niewykluczajace si¢ nawzajem sposoby: (i) rozszerzajac model PPP
o mechanizmy opisywane przez modele $rednio- i krotkookresowe (dyskusja
w rozdz. I, modele w rozdz. VI i IX) lub (ii) dokonujgc takich przeksztalcen
modelu VEC-I(2), ktore pozwalaja na usunigcie trendow 1(2) i przeprowadzenie
badan w ramach standardowych procedur opracowanych dla modeli ze zmien-
nymi 1(1).

Przestanki przemawiajace za uogdlnieniem analizy modelu PPP na alterna-
tywne warianty modelu monetarnego przedstawiono w rozdziale 111 (pkt 4).
Warianty REH5 i IKE6 (tab. 3.1) zaktadajg powigzanie kursu realnego z rela-
tywnymi nominalnymi stopami procentowymi i relatywnymi inflacjami w kraju
i za granicg. W ogolnym przypadku nalezy zatem dopusci¢ mozliwo$¢ oddziaty-
wania na kurs walutowy szerszego zbioru zmiennych y, . Drugie rozwigzanie
umozliwiajace rekonstrukcje amorficznego warunku rownowagi (4.24) polega
na uproszczeniu struktury modelu VEC-1(2) poprzez eliminacj¢ z systemu tren-
dow 1(2) i analizie mechanizmow typowych dla systemow zawierajacych zmien-
ne 1(2) w ramach standardowych modeli VEC-I(1) (3.6). Metoda przeksztatcenia
modelu VEC-I(2) w model VEC-I(1) jest analogiczna do metod wykorzystanych
przy konstrukcji scenariuszy CVAR (rozdz. 11, pkt 4). Warunkiem transformacji
modelu CST-1(2) w réwnowazny wzgledem obserwacji (tj. nieodroznialny na
gruncie funkcji wiarogodnosci) model CST-I(1) jest spetnienie warunku homo-
genicznosci dtugookresowe;j. Jezeli ten ostatni jest spelniony dla cen krajowych
i zagranicznych, to model PPP y,, =[b,p", p"] jest rownowazny systemowi
VEC:

Y =[b,p" =p",Ap"] (4.29)

ale jesli speliony jest dodatkowo warunek homogenicznosci cen relatywnych
i kursu nominalnego, system (4.29) mozna przeksztatci¢ do postaci:
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Yoy =07, AP, Ap7 T ~ 1(D) (4.30)

Uzyteczno$¢ modelu (4.30) w badaniach empirycznych wynika stad, ze do
estymacji jego parametrOw mozna wykorzysta¢ standardowe procedury kointe-
gracyjne dla systemdéw ze zmiennymi zintegrowanymi w stopniu pierwszym
(tzw. podejscie 1(2)-w-1(1), 1(2)-in-1(1) analysis), ktore pozwalaja na przeprowa-
dzenie pelnego wnioskowania statystycznego, w tym — testowanie restrykcji
strukturalizujacych wektory kointegrujace. Jednoczesnie struktura modelu VEC
(4.30) jest prostsza od struktury modelu y,,, =[b, p", p" ] ~ 1(2), gdyz spelnie-
nie warunkéw homogenicznosci dlugookresowej pozwala na usunigcie z modelu
VEC zwiazkow $redniookresowych.

Tabela 4.13. Estymacja parametrow modelu VEC-1(2) y,, =[b,p",p";t] dla V=11i S, =1
z restrykcja homogenicznosci, 1999:01-2011:06

b p' p” t Ab Ap' Ap” At
.51 1 1 1 00009 2639 7,59 1879  0,0000
o -0,027 -0,017 0,003 - - - - -
(2,4) (5,5) 1,7
Vi - - - - 1 1 10,0009
¢l _ _ - — -0,000 0,474 0,079 -
(0,0) (4.4) (1,1)
B, - - - - 1 1 -1 -3310
et - - - - 0,000 0,000 —0,000 -
0,2) (3.1) 0,4)
LR =0,000
AR(1) =0,554 AR(2) = 0,004 DH = 0,214
AR(3) = 0,460 AR(4) = 0,562 ARCH(1) = 0,396 ARCH(2) = 0,612

Objasnienia: jak do tab. 4.12.

W modelu PPP warunek konieczny homogenicznosci dlugookresowej jest
spetniony, gdy zachodzi proporcjonalnos¢ kursu nominalnego, cen krajowych
i zagranicznych [, 3,, f]1=[1-1 1]; wyniki zawarte w drugim panelu tabeli
4.12 daja podstawy do jego akceptacji, cho¢ nalezy podkresli¢, ze graniczny
poziom istotnosci w tescie LR (0,118) jest tylko nieznacznie wigkszy od
warto$ci standardowych. Warunek dostateczny homogenicznosci dlugookre-
sowej zachodzi, gdy restrykcje proporcjonalnosci mozna natozy¢ jednoczesnie
na wszystkie wielomianowe wektory kointegrujace i wektory kointegracji
sredniookresowej S . Wyniki prezentowane w tabeli 4.13 wskazuja, ze taki
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warunek jest jednoznacznie odrzucany przez test LR. Zastosowanie uprosz-
czonego podejscia 1(2)-w-1(1) przy konstrukcji modelu PPP jest zatem skrajnie
problematyczne, tym bardziej ze badania Kongsteda i Nielsena (2004) i Kong-
steda (2005) wskazuja, iz zignorowanie wynikow testow homogenicznosci
dtugookresowej i forsowanie aplikacyjnie i interpretacyjnie prostszych podejsé
1(2)-w-1(1) moze prowadzi¢ do btednych wnioskow na skutek m.in. znieksztat-
cen wynikow testow kointegracji Trace (takze: Juselius, 2006, s. 332).

Nieco bardziej szczegétowa analiza oszacowan parametrow réwnania Cen
zagranicznego sektora tradables pozwala jednak zidentyfikowaé potencjalne
przyczyny odrzucenia hipotezy homogenicznosci i wskaza¢ na te wilasnosci
systemu VEC-1(2), ktore uzasadniaja przeprowadzenie analizy 1(2)-w-I(1).
W szczegodlnosei, tatwo zauwazyé¢, ze dostosowania cen sektora wymiennego
w strefie euro (drugi panel tab. 4.12):

A pT =0146{Ap], — Ab_, — Ap,", +0,0006} +
(2,5) 6.7
—0,178{Ap], —~1,030Ab,, +2,030Ap,”, —0,0078}+ST>  (4.31)

(g
nie przebiegaja wzdtuz warunku rownowagi (4.24), lecz jedynie wzdtuz ,,ubocz-
nego” (wzglednie: ,,rezydualnego™) zwiazku kointegracji sredniookresowej (por.
dyskusja wokot warunku (3.50)). Taki wynik natychmiast prowadzi do pytania
0 potencjalng stabg egzogenicznos¢ cen zagranicznych, ktora nie budzi powaz-
niejszych zastrzezen ze wzgledu na dysproporcje miedzy rozmiarami gospo-
darek krajow strefy euro i gospodarki Polski.

Tabela 4.14. Test kointegracji wielomianowej w modelu VEC-1(2) yg, =[b, p";tI', yg, =[p"1,
1999:01-2011:06

v s, 2 1 0
0 153,80 79,18 32,86
(0,000) (0,000) (0,029)
1 - 15,07 8,05
(0,227) (0,461)

Objasnienia: jak do tab. 4.11.

Wyniki testu kointegracji w modelu ze stabo egzogenicznymi cenami
sektora wymiennego w strefie euro y;, =[b,p";t]' i yg =[p"] zestawiono
w tabeli 4.14. W systemie warunkowym wzgledem p~ wskazania testu Trace
okazujg si¢ jednoznaczne: hipotezy zaktadajace brak skointegrowania zmien-
nych sa odrzucane i potwierdzenie znajduje obecno$¢ jednego trendu I(2).
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Jednoczesnie zatozenie stabej egzogenicznosci cen zagranicznych redukuje
wymiar macierzy zmiennych endogenicznych systemu VEC do M =2, a to
Z kolei oznacza, ze w systemie warunkowym brak jest autonomicznych trendow
I(1), gdyz S, =M -V —S, =0, i nie wystepuje kointegracja $redniookresowa.

Wyniki estymacji parametrow systemu VEC-I(2) ze stabo egzogenicznymi
cenami w strefie euro z restrykcja homogenicznosci dlugookresowej zawarto
w tabeli 4.15.

Tabela 4.15. Estymacja parametrow modelu VEC-1(2) yg, =[b,p";t]', yg =[p"] dla V=1
i S,=1,1999:01-2011:06

b p’ p” t Ab Ap" Ap” At
[8.5] ) 1 1 00007 2233 987 1246 0,066
a -0,035 0,023 - - - - - -
(2,8) (8,3)
g - - - - 1 1 1 0,001
gl - - - - -0,113  -0,530 - -
0,3 (6,6)
LR =0,032
AR(1) =0,176 AR(2) = 0,144 DH = 0,056
AR(3) =0,301 AR(4) = 0,689 ARCH(1) = 0,212 ARCH(2) = 0,364

Objasnienia: jak do tab. 4.12

Poréwnanie wielomianowego wektora kointegrujacego:

{p/, —b_, —p., +9,87Ap +2233Ab, —12,46Ap;" +
+0,0007t — 00,0662}~ 1(0) (4.32)

z warunkiem réwnowagi (4.24) wskazuje, ze przeforsowanie restrykcji stabej
egzogenicznosci p ' prowadzi do uzyskania zgodnej z oczekiwaniami oceny
parametru przy Ap" . Z kolei analiza wewnetrznych mechanizméw korekty
btedem oraz parametrow ECT kwantyfikujacych dostosowania kursu nominal-
nego i cen krajowych do trajektorii (4.32) nie prowadzi do rewizji wnioskow
sformutowanych w odniesieniu do systemu bezwarunkowego: dostosowania cen
krajowych przebiegaja analogicznie, za§ w wahaniach kursu nominalnego obec-
ny jest jednoczesnie mechanizm EEI oraz stabilizujace oddzialywanie poziomu
cen krajowych p' i inflacji Ap’, co ponownie mozna zinterpretowaé jako
symptom niepetnej specyfikacji modelu y, =[b, p",p™;t]". Najistotniejsza
roznica miedzy bezwarunkowym modelem VEC-I(2) i modelem warunkowym

197



Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

wzgledem p’ wynika z odmiennych wskazan testu LR homogenicznosci, gdyz
okazuje sie, ze w przypadku usuniecia z systemu VEC-1(2) relacji sredniookre-
sowej graniczny poziom istotnosci nie wyklucza juz jednoznacznie mozliwosci
przeprowadzenia analizy 1(2)-w-I(1), LR =0,032

Tabela 4.16. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) y,,, =[q",Ap",Ap";t]’, 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) ||

0 108,11 103,95 0,000 0,000 0,95470
1 44,13 42,71 0,000 0,000 0,58958
2 2,23 2,18 0,928 0,933 0,58958

Objasnienia: jak do tab. 4.10

Test kointegracji i moduly najwickszych pierwiastkow charakterystycznych
macierzy towarzyszacej w systemie VEC-1(1) y,, =[q",Ap",Ap™ ;t]" wskazuja
na obecno$¢ jednego pierwiastka jednostkowego i dwoch wektorow kointegruja-
cych (tab. 4.16). Oszacowania wektoréw kointegrujacych i parametrow korekty
btedem (tab. 4.17) majg jednoczes$nie interesujaca interpretacje ekonomiczna.

Tabela 4.17. Estymacja parametrow modelu VEC-1(1) y,,, =[q",Ap",Ap™";t]', 1999:01-2011:06

q Ap Ap” t
Bl ~0,0286 1 0 0
(3.9)
By 0 0 1 -0,00002
(2,9
al -0,422 ~0,740 ~0,078 —
(1,1) (6,6) (1,1)
al ~0,156 0,287 ~0,539 -
(0,3) (1,8) (5,6)
LR = 0,713
AR(1) = 0,485 AR(2) =0,068 DH = 0,002
AR(3) = 0,741 AR(4) = 0,604 ARCH(1) = 0,424 ARCH(2) = 0,729

Objasnienia: jak do tab. 4.12

Ceny krajowe sg jedyng zmienng, ktorej dostosowania przebiegaja wzdtuz
pierwszego wektora kointegrujacego

{p., —b_ — p +3497Ap}~ 1(0) (4.33)
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ktérego strukture mozna interpretowa¢ w kategoriach nieliniowego wariantu
modelu parytetu sity nabywczej walut. W szczegdlnosci, wzrost kursu nominal-
nego i cen zagranicznego sektora tradables ponad poziom PPP jest czynnikiem
zwickszajacym inflacje krajowa, podczas gdy dodatnie odchylenia cen krajo-
wych od poziomu PPP oddziatuja w kierunku przeciwnym — mechanizm
wewnetrznej korekty btedem prowadzi w (4.33) do spadku Ap' . Podobnie jak
w przypadku bezwarunkowego i warunkowego modelu VEC-I(2), struktura
réwnania (4.33) nawigzuje do analizowanych w rozdziale III (pkt 4) wariantow
REH3 i REH4. O potencjalnym zintegrowaniu w stopniu drugim cen w strefie
euro $wiadczy struktura drugiego wektora kointegrujacego:

{Ap." +0,00002t} ~ 1(0) (4.34)

Poréwnanie zawartych w tabeli 4.17 wynikow analizy 1(2)-w-1(1) z rezul-
tatami uzyskanymi w modelu bezwarunkowym (tab. 4.12) i modelu warunko-
wym (tab. 4.15) pozwala zidentyfikowa¢ dwie istotne roznice.

1. Zastosowanie podejscia 1(1)-w-I(2) prowadzi do systemu, w ktorym kurs
realny jest zmienng stabo egzogeniczng. Taki wynik mozna uzna¢ w pierwszym
przyblizeniu za niespojny z wnioskami formutowanymi w modelach VEC-1(2),
w ktorych nominalny kurs walutowy reagowatl na odchylenia od wielomiano-
wych wektoréw kointegrujacych (4.24) i (4.32). Najprostsze wyjasnienie moze
nawigzywa¢ do poczynionego juz wyzej zastrzezenia, iz test LR homogenicz-
nosci (tab. 4.15) daje tylko stabe podstawy do zastgpienia analizy modelu
Y =[b,p", p7";t]" analiza systemu y,, =[q",Ap",Ap™;t]" i W zwiazku z tym
nie nalezy oczekiwac, iz analiza 1(2)-w-1(1) bgdzie prowadzi¢ do zreplikowania
wszystkich whasnos$ci modeli VEC-1(2). Takg krytyke wynikéw zestawionych
w tabeli 4.16 mozna ostabi¢ wskazujac, iz brak stabej egzogenicznosci kursu
nominalnego w modelach VEC-I(2) wynikat w istocie z obecno$ci mechanizmu
EEI ucieczki b od trajektorii rownowagi. Jesli zwroci¢ ponadto uwage na fakt,
ze precyzja oszacowania ECT w réwnaniu kursu nominalnego jest stosunkowo
mata (ECT (Ab) =-0,035,t =28, tabela 4.15) i uwzgledni¢ fakt, iz w analizo-
wanej prébie wahania kursu nominalnego i cen relatywnych p’ — p™" byly zbli-
zone (por. rys. 4.7), to przestaje zaskakiwac fakt, iz oszacowanie parametru
ECT(Aq") =-0,422 (tab. 4.16) nadal sugeruje obecno$¢ EEI i jedynie mata
precyzja szacunku (t =1,1) uprawnia teze o stabej egzogenicznosci q' .

2. Konsekwencja badan modelu PPP w ramach podejscia 1(2)-w-1(1) jest
odrzucenie hipotezy stabej egzogenicznosci cen zagranicznego sektora wymien-
nego. Problem jest powazny, gdyz warunek dostateczny zastosowania podejscia
1(2)-w-1(1) znajduje stabe wsparcie jedynie w systemie VEC-1(2) warunkowym
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wzgledem p'. Z tej perspektywy wyniki estymacji 1(2)-w-I(1) budza watpli-
wosci, jednak i w tym przypadku mozna wskaza¢ te wilasnosci modelu
Yo =[a",Ap",Ap™;t]', ktore tagodza potencjalng krytyke. W szczegélnosci
nalezy zauwazy¢, ze ceny zagraniczne nie dostosowuja si¢ do pierwszego
warunku réwnowagi (4.33). Taki wynik sugeruje modularno$¢ modelu
Yoy =[0",Ap",Ap™;t]’, w ktérym mozliwe jest wyréznienie bloku rownan kra-
jowych (pierwszy wektor kointegrujacy oraz rownania A°’p’ i Aq') i bloku
rownan zagranicznych (drugi wektor kointegrujacy i rownanie A°p™" ). Ponie-
waz interakcje pomiedzy cenami krajowymi i kursem nominalnym a cenami
zagranicznymi sprowadzaja si¢ do relatywnie stabych i nieprecyzyjnie oszaco-
wanych dostosowan cen krajowych wzdtuz drugiego wektora kointegrujacego
(ECT(A*p")=0,287, t=1,8), brak stabej egzogenicznosci Ap™ przestaje by¢
okolicznoscig dyskwalifikujaca model VEC-I(1) y,, =[q",Ap",Ap™";t]'.

Podsumowanie

Przeglad badan empirycznych wykorzystujgcych testy pierwiastkow jedno-
stkowych uzasadnia sformulowanie ogolnego wniosku o niestacjonarnosci
realnego kursu zlotego wzgledem najwazniejszych walut swiatowych. Wnioski
ptynace z analiz skointegrowania nominalnego kursu ztotego z cenami krajowy-
mi i zagranicznymi tak jednoznaczne juz nie sg. Okazuje si¢, ze potwierdzenie
obecnosci relacji kointegrujacej zalezy nie tylko od wyboru waluty odniesienia
(dolar, marka niemiecka, euro lub koszyk walutowy), ale rowniez od okresu
objetego badaniami empirycznymi. Co wiecej, niejednoznaczne okazujg si¢ nie
tylko wnioski o skointegrowaniu zmiennych nominalnych, ale réwniez oceny
parametréw rownowagi w tych badaniach, w ktérych obecnos¢ wektorow koin-
tegrujacych jest potwierdzana. Dlatego tez w rozdziale IV podjeto probe
usystematyzowania wnioskow o wiasno$ciach proceséw generujacych realny
kurs zlotego wzgledem euro (i koszyka walut definiujgcych syntetyczne euro)
w okresie 1993:01-2011:06, po wygasnieciu najgwattowniejszych dostosowan
cenowych wywotanych szokiem transformacyjnym. Analize przeprowadzono
dwutorowo stosujac (i) standardowe liniowe testy pierwiastkow jednostkowych
I zdecydowanie rzadziej wykorzystywany test ilorazu wiarogodno$ci VRT oraz
(ii) popularne w ostatnich latach nieliniowe testy zintegrowania (KSS i AKSS).
W badaniach uwzgledniono potencjalny zwigzek mi¢dzy whasno$ciami proce-
sow generujacych kursy realne i obowigzujacymi rezimami kursowymi. W tym
celu w probie 1993:01-2011:06 wyrdzniono okres obowigzywania systemu
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crawilng peg i crawling band 1993:01-1998:12 i systemu kursu plynnego
1999:01-2011:06, w ktorym dodatkowo wyrdzniono okres poprzedzajacy kry-
zys subprime, 1999:01-2008:06.

Badania pozwolity na sformulowanie szeregu wnioskow.

1. Testy liniowe prowadza do wniosku, zgodnie z ktorym potwierdzenie
stacjonarnosci (wzglednie: trendostacjonarnosci) kursu realnego jest czestsze,
gdy jest on urealniany indeksami cen w sektorze tradables.

2. Odrzucenie hipotezy zaktadajacej obecnosc pierwiastkow jednostkowych
w procesach generujacych kursy realne jest czgstsze w systemach kursow pelza-
jacych.

3. Wyniki liniowych testow zintegrowania w rezimie kursu ptynnego okazu-
ja sie niejednoznaczne, przy czym zaskakujacy moze wydawac si¢ fakt, iz roz-
szerzenie proby na okres kryzysu subprime utatwia potwierdzenie stacjonarnosci
kursow realnych. Zgodnie z zaproponowang interpretacja ,,ustacjonarnienie”
procesoOw generujacych rozwazane kursy w okresie nastgpujacym po apogeum
kryzysu subprime jest konsekwencja wzrostu ryzyka globalnego, odwrdcenia
lokalnego dryfu aprecjacyjnego ztotego okreslanego mianem anomalii aprecja-
cyjnej i dostosowan kursu w kierunku $ciezki kursu rownowagi dtugookresowe;.

4. Obecno$¢ lokalnych trendow aprecjacyjnych i deprecjacyjnych potwier-
dzaja testy VRT, ktore wskazuja na supertrwatos¢ realnego kursu PLN/EUR.

Nieliniowe testy KSS i AKSS nie prowadza do powazniejszej rewizji
przedstawionych wnioskow, ale ze wzgledu na odrzucenie hipotezy o obecnosci
pierwiastkow jednostkowych w kursach realnych w catym okresie obowigzywa-
nia rezimu kursow ptynnych, dajg podstawy do zastosowania prostego
nieliniowego modelu autoregresyjnego z logistyczna funkcja przejécia drugiego
stopnia. Wyniki analizy LSTAR?2 okazujg si¢ spojne z wnioskami formutowany-
mi na podstawie testow VRT. Po pierwsze, wyniki estymacji daja podstawy do
postawienia tezy o obecnosci niewielkich pierwiastkow wybuchowych w proce-
sie generujacych kursy realne wewnatrz pasma bez arbitrazu cenowego, co moze
by¢ postrzegane jako przyczyna wystepowania w dtuzszych okresach dryfow
kurséw realnych identyfikowanych w modelu Frydmana i Goldberga (2007). Po
drugie, analiza empiryczna modelu LSTAR2 pozwala na zidentyfikowanie
okreséw, w ktorych nastgpuje odwrocenie kierunkow dryfow kurséw realnych,
co rowniez znajduje interpretacj¢ w ramach modelu FG, w ktorym zaktada sie
okresowe, odwracajace trendy rewizje strategii prognostycznych. Poniewaz
model FG implikuje wystepowanie proceséw zintegrowanych w stopniu drugim
lub procesow 1(1) o silnych cechach 1(2), naturalnym rozwigzaniem jest rozsze-
rzenie badan na analiz¢ skointegrowania zmiennych 1(2).
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Analize kointegracyjng 1(2) modelu parytetu sily nabywczej walut poprze-
dzono standardowa analizg I(1), co mialo na celu poréwnanie wynikoéw
empirycznych uzyskanych dla proby 1999:01-2011:06 z rezultatami prezento-
wanymi w innych badaniach. Wnioski okazaly si¢ niesprzeczne z formutowa-
nymi na podstawie wynikow testow zintegrowania i wynikdéw uzyskanych
w modelach nieliniowych: w systemie obejmujgcym kurs nominalny oraz indek-
sy cen krajowych i zagranicznych obecne s3 niewielkie pierwiastki wybuchowe,
niemozliwe jest potwierdzenie obecnosci relacji kointegrujacych, a w przypadku
wymuszenia obecnosci jednego wektora kointegrujacego, w systemie VEC poja-
wiaja si¢ niebudzace watpliwosci symptomy obecnosci procesow 1(2). Jesli
zatem przyja¢ za punkt odniesienia krytyke, zgodnie z ktora wykorzystanie
procedur 1(1) do analizy zmiennych 1(2) prowadzi do niespdjnych wnioskow,
wyniki wigkszosci analiz skointegrowania nominalnego kursu ztotego z cenami
krajowymi i zagranicznymi musza budzi¢ watpliwosci. Nalezy jednak mocno
zaakcentowac, ze zastosowanie procedur kointegracyjnych 1(2) nie sprawia, ze
watpliwosci wobec waskiej, opartej wylacznie na parytecie sity nabywczej walut
specyfikacji modelu kursu walutowego przestaja by¢ obecne. Analiza kointegra-
cyjna 1(2) kursu PLN/EUR pozwala wprawdzie potwierdzi¢ jednoczesng obec-
nos¢ typowych dla proceséw 1(2) mechanizméw korekty btedem ECT i mecha-
nizmoéw ucieczki od rownowagi EEI, ale jednoczesnie sugeruje niekompletnosc¢
specyfikacji modelu PPP.



Rozdzial VV
NIEUBEZPIECZONY PARYTET STOP
PROCENTOWYCH. MODEL CHEER

Wprowadzenie

Wyniki analizy parytetu sity nabywczej walut prowadza do wniosku, ze
konstrukcja modelu kursu ztotego o satysfakcjonujacych wlasnosciach stochas-
tycznych wymaga stosownych rozszerzen standardowego réwnania PPP i prze-
prowadzenia analizy w systemach z dodatkowymi zmiennymi, oddziatujacymi
na kurs walutowy w krotszych horyzontach czasowych. Estymacja parametrow
modelu VEC-I(2) daje ponadto podstawy do twierdzenia, Ze jedno z potencjal-
nych rozwigzan moze polega¢ na uwzglednieniu zalezno$ci kursu PLN/EUR od
wahan stop procentowych, a to z kolei prowadzi rozwazenia modelu ubezpieczo-
nego i nieubezpieczonego parytetu stop procentowych (covered interest rate pa-
rity, CIP, i uncovered interest rate parity, UIP).

Punktem wyjscia analizy jest rownanie CIP:

111 _bl zltl _i:1 (51)

gdzie b jest terminowym kursem walutowym (forward exchange rate); i* oraz
i™ oznaczaja krajowa i zagraniczng nominalng stope oprocentowania aktywow
o terminie zapadalno$ci przypadajacym w nastgpnym okresie. Przy zalozeniu
pomijalnych kosztéw transakcji terminowych i neutralno$ci inwestorow wobec
ryzyka, kurs terminowy b' wyznacza oczekiwania kursowe na okres t+1,
a rownanie (5.1) identyfikuje warunki arbitrazu procentowego, ktdrego skutkiem
jest zrownywanie warto$ci aktywow niezaleznie od waluty, w ktorej sa one
denominowane.

Uchylenie zatozenia o braku awersji do ryzyka walutowego jest niezbedne,
gdy nie zachodzi pelna substytucyjno$¢ pomigdzy krajowymi i zagranicznymi
papierami warto§ciowymi. Obecno$¢ inwestorow, ktorzy roéznicujg ryzyko przy-
pisywane aktywom denominowanym w r6znych walutach oznacza, ze oczekiwa-
nia w odniesieniu do rynkowego kursu walutowego w nastgpnym okresie bgda
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r6zni¢ si¢ od kursu terminowego o wielko$¢ stanowiaca premi¢ za utrzymywa-
nie w portfelu inwestycyjnym aktywow w walutach, ktorych kurs jest obarczony
wiekszym ryzykiem deprecjaciji:

btirl = Et (b1+1) + ﬂtﬂ (5-2)

gdzie: E — operator oczekiwan, A— premia za ryzyko.
Synteza réwnan (5.1)—(5.2) prowadzi do modelu nieubezpieczonego pary-
tetu stop procentowych:

Et (bt+l) - bt = itl - it*l _/im (5-3)

Réwnanie UIP mozna interpretowac¢ na dwa sposoby. Po pierwsze, model
(5.3) identyfikuje jeden z najwazniejszych procesow arbitrazowych na rynkach
finansowych, ktorego obecnos¢ (i efektywno$¢) jest a priori zaktadana w wigk-
szosci modeli teoretycznych (wskazujg na to m.in. Flood i Rose, 2002; Chinn
i Meredith, 2005; Bekaert i in., 2007). Potwierdzenie prawdziwosci modelu UIP
jest zatem warunkiem koniecznym akceptacji wickszosci modeli empirycznych
wyprowadzanych w ramach rozwazan teoretycznych i z tej perspektywy nie zas-
kakuje fakt, iz statystyczna weryfikacja modelu (5.3) jest jednym z najwaznie;j-
szych nurtow w badaniach empirycznych hipotezy UIP. Po drugie, renormaliza-
cja modelu (5.3) wzgledem biezacego kursu walutowego pozwala na wyrazenie
tego ostatniego jako funkcji oczekiwan kursowych, dysparytetu stop procento-
wych oraz ryzyka walutowego. Jesli mozliwa jest zatem endogenizacja zmien-
nych nieobserwowalnych, tj. oczekiwan i premii za ryzyko, to réwnanie (5.3)
definiuje alternatywne wobec modelu parytetu sity nabywczej walut sSrodowisko
analizy kursow walutowych.

W obu naszkicowanych wyzej przypadkach kluczowa jest identyfikacja me-
chanizmow determinujacych oczekiwania kursowe. Rozwigzaniem koncepcyjnie
najprostszym jest przyjecie hipotezy o ich racjonalnym charakterze, tj.:

bt+1 = Et (bt+1) + ‘951 (5-4)

gdzie: ¢ — blad oczekiwan o wilasciwosciach bialego szumu. Uwzglednienie
tozsamosci (5.4) w rownaniu UIP (5.3) prowadzi do prostego modelu wykorzy-
stywanego w wigkszo$ci badan majgcych na celu weryfikacje hipotezy o obec-
nosci i efektywnosci arbitrazu procentowego:

Abt =¢0+¢1(itl_it*l)+‘9t (5-5)

gdzie: & =-A +& .
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Weryfikacji modelu UIP na podstawie wynikéw estymacji parametrow
modelu (5.5) towarzyszy zazwyczaj restrykcyjne zalozenie nieobcigzonos$ci
(unbiasedness hypothesis, np. Bekaert i Hodrick, 2001; Chinn i Meredith, 2004,
2005), zgodnie z ktéorym kurs terminowy jest nieobcigzonym predyktorem kursu
walutowego w okresie nastgpnym. Testowana jest wowczas hipoteza o wprost
proporcjonalnej zalezno$¢ pomigdzy stopami wzrostu nominalnego kursu
walutowego 1 r6znicy pomig¢dzy nominalnymi stopami procentowymi, tj. ¢, =1.
Sformutowanie hipotez badawczych w odniesieniu do wyrazu wolnego ¢, ma
charakter warunkowy. Jesli rozwazany jest arbitraz procentowy wiazacy waluty
krajow o zblizonych ratingach kredytowych, to nalezy oczekiwaé, iz wyraz
wolny w rownaniu (5.5) bedzie empirycznie nieodréznialny od zera. Jesli z kolei
analizowane sg decyzje inwestorow, ktorych portfele zawierajg aktywa o zroz-
nicowanym, ale jednoczesnie stalym w czasie ryzyku, to niezbedne jest rozwa-
zenie hipotezy dopuszczajacej wystepowanie w rownaniu (5.5) wyrazu wolnego
(o =4 #0).

Przeglad badan empirycznych wykorzystujacych model (5.5) do analiz
najwazniejszych walut Swiatowych we wczesnym okresie obowigzywania rezi-
mu kursow ptynnych (tj. w latach siedemdziesigtych i osiemdziesigtych ubiegte-
go wieku) wskazuje, ze podstawy do twierdzenia o wystgpowaniu nieubezpie-
czonego parytetu stop procentowych sa co najwyzej nieprzekonywajace. Froot
i Thaler (1990) na podstawie badan opublikowanych w ponad siedemdziesieciu
pracach poswieconych modelowi (5.5) wyznaczajg $rednig arytmetyczng ocen
parametru ¢, na poziomie —0,88, podczas gdy McCallum (1994) zauwaza, ze
typowa ocena ¢, oscyluje wokét —3, a Engel (1996) wskazuje na przedziat od
—3 do —4 (takze: Hodrick, 1987; Lewis, 1995). Wnioski sg zatem sprzeczne ze
wskazaniami modelu teoretycznego — wyniki estymacji sugerujg, ze zamiast
arbitrazu prowadzacego do deprecjacji waluty charakteryzujacej sie wyzsza
stopa zwrotu, obserwowany byl proces odwrotny — wyzszy dysparytet stop
procentowych przektadat si¢ na obnizenie oczekiwan deprecjacyjnych. Najprost-
szych wyjasnien powyzszych wynikow, okreslanych w literaturze mianem
anomalii premii terminowej (forward premium anomaly lub forward discount
puzzle), moze dostarczy¢ blizsza analiza zalozen przyjmowanych w modelu UIP.
Chinn i Meredith (2004, 2005) wskazuja, ze o wlasnosciach stochastycznych
réwnania (5.5) nie decyduje wytagcznie poprawnos¢ zatozen o neutralnosci ryzy-
ka 1 racjonalnych oczekiwaniach kursowych, gdyz zatozenie ortogonalno$ci
sktadnika & 1 dysparytetu stop procentowych okresla jedynie warunek koniecz-
ny nieobcigzonosci kursu terminowego. Warunkiem dostatecznym jest natomiast
brak korelacji pomigdzy dysparytetem stop procentowych a (i) wahaniami
premii za ryzyko wokot jej poziomu neutralnego oraz (ii) fluktuacjami btedow
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racjonalnych oczekiwan. Skutkiem niespetnienia warunku dostatecznego moga
by¢ oszacowania parametru ¢, znacznie roznigce si¢ od implikowanej przez
model UIP elastyczno$ci jednostkowej (m.in. Bekaert i Hodrick, 2001). Niemoz-
no$¢ pozytywnej weryfikacji hipotezy UIP na podstawie uproszczonego modelu
(5.5) sprawia zatem, ze pierwszoplanowego znaczenia nabiera analiza wahan
ryzyka i proba ujecia go explicite w ramach modelu empirycznego i/lub rozwa-
zenie alternatywnych modeli, na podstawie ktérych formulowane sg oczekiwa-
nia kursowe. Rownie istotna jest decyzja o dlugosci horyzontu czasowego
W jakim jest prowadzona analiza modelu UIP, gdyz zalezy od niej — w uprosz-
czeniu — wybor pomiedzy dtugo- i krotkoterminowymi stopami procentowymi.

1. Premia za ryzyko

Przeglad prac poswigconych analizie wptywu premii za ryzyko na wahania
kursow walutowych pozwala wyr6zni¢ dwa podejscia (omoéwienie w: Kocenda
i Poghosyan, 2009). W pierwszym z nich akcent jest kladziony na analizg
wlasno$ci szeregéw czasowych zgodnie z propozycjami Engle’a i1 in. (1987;
takze: Berk 1 Knot, 2001). Rozwazany jest alternatywny do (5.5) model, w kto-
rym zalezno$¢ implikowana przez model UIP ma charakter warunkowy wzgle-
dem zmiennej premii za ryzyko, ktora jest z kolei funkcja btedu oczekiwan &°.
Przy zalozeniu, ze horyzont op6znien wynosi jeden okres, analiza moze byc¢
prowadzona w ramach modelu ARCH-in-mean (szerzej o modelach klasy ARCH
np. Brzeszczynski i Kelm, 2002, rozdz. 3; Welfe, 2009, s. 135-144):

Abt =@+ ¢1(it171 - |:}1) - ¢3ﬂt + gtE (5-6)

ﬂ‘tz =K, t+ Kl(gtE—l)z (5.7)
gdzie:

& ~N(,2).

Fakt, iz model wariancji warunkowej (5.6)—(5.7) charakteryzuje si¢ wigk-
szg elastycznoscig w odwzorowywaniu procesu generujgcego dane nie zaskaku-
je, szczegolnie wtedy, gdy czestotliwo$¢ danych wykorzystywanych w bada-
niach jest duza. Podstawowym zastrzezeniem, ktore mozna jednak sformutowaé
w odniesieniu do modeli ARCH jest to, ze wyniki empiryczne uzyskiwane na
ich podstawie nie maja klarownej interpretacji ekonomicznej (np. Engel, 1996).
W szczegolnosci nie jest jasne, czy zazwyczaj wigksze zdolnos$ci predyktywne
modelu (5.6)—(5.7) wynikaja stad, ze rownanie (5.7) istotnie opisuje mechaniz-
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my, ktore decyduja o wahaniach ryzyka kursowego i czy interpretacja parametru
@, jako elastycznosci stopy wzrostu kursu nominalnego wzgledem premii za
ryzyko jest wlasciwa.

Zastrzezenia w stosunku do astrukturalnego charakteru modeli ARCH
prowadza do polozenia silniejszego akcentu na strukturalizacj¢ zalezno$ci deter-
minujacych premie za ryzyko. Czynniki decydujace o migdzyokresowych dosto-
sowaniach portfeli inwestycyjnych sg uwzgledniane w ramach tzw. podejscia
semistrukturalnego (semi-structural modelling approach, przeglad w: Cuthbert-
son i Nitzsche, 2004), a nurtem obecnie dominujagcym w badaniach empirycz-
nych jest metodologia oparta na stochastycznych czynnikach dyskontujacych
(stochastic discount factors lub pricing kernels, dalej: SDF).

Punktem wyjscia analizy SDF jest model wyceny aktywow definiujacy
wyrazona w walucie krajowej warto$¢ instrumentu finansowego pozbawionego
ryzyka (np. rzadowych obligacji zero-kuponowych, O°) jako funkcje strumie-
nia gotowki zwigzanego z wykupem tego instrumentu w nastgpnym okresie (np.
Backus i in., 2001; Smith i Wickens, 2002; Koc¢enda i Poghosyan, 2009; takze:
Dobrzeniecki, 1996):

Of =E,(MF0¢) (5.8)

4

gdzie: M®™ — stochastyczny czynnik dyskontujacy. Definiujac stope zwrotu
brutto z rozwazanego instrumentu jako relacj¢ jego biezacej i przysziej ceny
R® =0F,/0¢ , réwnanie (5.8) mozna zapisaé alternatywnie:

1=E,(M>FR®) (5.9)
Rozszerzenie analizy na aktywa zagraniczne jest bezposrednie:

1=E (M R®) (5.10)
lub rownowaznie:

1=E (Mtsfl)': Rt*G (Bt+1 / Bt)) (5.11)

gdzie B oznacza nominalny kurs walutowy.

Warunki réwnowagi na krajowym i zagranicznym rynku finansowym sa
spelnione, gdy nie istnieja warunki do arbitrazu pomiedzy krajowymi i zagra-
nicznymi instrumentami finansowymi, a stad wynika speklnienie warunkoéw
(5.10) i (5.11) oraz:

E (M3 R®)=E(MZ R®(B.,/B) (5.12)

t+1 t+1
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lub alternatywnie:
Et (Mt:SlDF Rt*G) = Et (Mtsfl)': Rt*G (Bt+1 / Bt)) (5-13)

Juz wstepna analiza rdwnania (5.12) pozwala stwierdzi¢, ze stopa deprecja-
cji waluty krajowej jest funkcjg relacji stochastycznych czynnikéw dyskontu-
jacych M i M™™ W szczegolnosci, gdy rozwazania odnoszg sie do rynkow
kompletnych spetniona jest tozsamos¢ definiujaca implikowana stope deprecja-
cji waluty krajowej:

B../B = Mt:SlDF /Mtsfl)': (5.14)

Proby bezposredniego wykorzystania rownania (5.14) w analizach kursu
walutowego prowadza do tzw. paradoksu Siegela (1972). Ze wzgledu na nieréw-
nos¢ Jensena, zgodnie z ktorg dla zmiennej losowej X 1 wypuktej funkeji f(...)
zachodzi f(E(X))<E(f(X)), z tozsamosci (5.14) wynika wniosek, iz nie jest
mozliwe jednoczesne wskazanie optymalnych, zapewniajacych réwnowage
rynku walutowego, strategii inwestycyjnych dla inwestorow krajowych i zagra-
nicznych. W szczegdlnosci, nie mozna jednocze$nie zidentyfikowac nieobcigzo-
nych oczekiwan w odniesieniu do kursu walutowego ztoty/euro (dla inwestora
krajowego) i kursu euro/zloty (inwestor zagraniczny), gdyz 1/E(B) = E(1/B).
W praktyce omini¢cie paradoksu Siegela polega na zatozeniu, zgodnie z ktorym
zmienne roOwnania (5.14) sa generowane przez procesy stochastyczne o rozkta-
dach log-normalnych i zastagpieniu rownania (5.14) jego postacig log-liniowa:

Ab, =m3" —miF (5.15)

t+1 t+1

Konsekwencja jest wowczas przyjecie implicite zatozenia, zgodnie z ktorym
inwestorzy formutuja swoje oczekiwania kursowe w odniesieniu do logarytmu
naturalnego kursu walutowego, ale tylko w tym przypadku E(b) =—E(b) i moz-
liwe jest rozwazenie rownowagi rynku walutowego, o ktérej decyduja procesy
arbitrazowe na rynkach finansowych.

Zalozenie log-normalnosci SDF oznacza, ze M jest generowane przez
proces stochastyczny:

MtSEF =exp(y, — ”(k)tg(k)m) (5.16)
gdzie:
u —skalar,

Ty — wektor parametrow,
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&y, — wektor standaryzowanych zmiennych losowych reprezentujgcych
szoki na rynku walutowym,

& ~N(O, 1), k=12,...,.K.
Przyjmujac zgodnie z rownaniem (5.9):

Itl :_In(Et(MtSEF )) (517)
i uwzgledniajgc log-normalny rozktad M otrzymujemy:

H = _itl +% (ﬂ-(k)t)'ﬂ-(k)t (5.18)

Rozwazenie analogicznych do (5.16)—(5.18) zaleznosci dla M ™™ | i oraz u",

a nastepnie podstawienie uzyskanych wynikow do tozsamosci (5.15) prowadzi
ostatecznie do uogolnienia modelu UIP:

Ab, = ill - it*l + %{(”(k)t)’ﬂ-(k)t - (ﬂ-:k)t)’ﬂ-:k)t}_'_ (”(k)t _ﬂ:k)t)’g(k)l+l (5.19)

w ktorym nadwyzkowy zwrot uzyskiwany przez inwestora krajowego w okresie
przysztym z inwestycji w aktywa zagraniczne w okresie biezacym:

el =Ab, —(i; —i (5.20)

zalezy od wariancji €], w okresie przysztym oraz od kowariancji €},

i logarytmu krajowego czynnika dyskontujacego m’5 (np. Engel, 1996; Backus
i in., 2001):

E,(€,) = % var@el,) - cov(m™ ef,) (5.21)

Obecnos¢ pierwszego sktadnika w rownaniu (5.21) wynika z nieréwnosci
Jensena (Jensen'’s Inequality Term, JIT) i log-linearyzacji modelu (5.14) i nie ma
w zwigzku z tym interpretacji ekonomicznej. Zmian JIT nie mozna zatem tgczy¢
z wahaniami premii za ryzyko, jednak zasadne pozostaje pytanie o skutki
pominigcia JIT w standardowych modelach UIP (5.5) lub — réwnowaznie
— pytanie o potencjalne zwigzki pomiedzy nieuwzglednieniem JIT w modelach
empirycznych i jednoczesng niemozno$cig pozytywnej weryfikacji hipotezy
UIP. Odpowiedz jest klarowna: jesli badania sg oparte na danych o stosunkowo
matej czestotliwosci (miesigeznej, kwartalnej), formalny blad specyfikacji
polegajacy na zignorowaniu korekty wynikajacej z nierdéwno$ci Jensena nie
powinien by¢ przyczyng niespelnienia hipotezy UIP, a nieuwzglednienie
w badaniach empirycznych pierwszego sktadnika w réwnaniu (5.21) nie powin-
no prowadzi¢ do powazniejszych obcigzen ocen parametréw modelu UIP
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i powinno pozosta¢ bez wptywu na wiasnosci btedu racjonalnych oczekiwan
kursowych £F (réwnanie (5.4)). Engel (1996) podsumowuje wyniki szacunkow
rozmiaru JIT, ktére przeprowadzono w latach osiemdziesiatych i na poczatku lat
dziewigcdziesiatych ubiegtego wieku i konkluduje, ze ze wzgledu na pomijalng
(negligible) wielkos¢ JIT nieuwzglednienie wariancji e® nie jest istotne dla
wnioskow o zalezno$ciach migdzy kursem walutowym i premig za ryzyko.
Przeglad nowszych badan nie prowadzi do rewizji wnioskow (Alexius i Sellin,
1999; Iwata i Wu, 2006) i z tej perspektywy wybor pomiedzy dwoma skrajnymi
strategiami modelowania kursu walutowego, ktore polegaja na (i) nieuwzgle-
dnianiu JIT w modelu UIP lub teZ na (ii) wlaczeniu wariancji e® na liste zmien-
nych modelu z arbitralnie ustalong warto$cig stojacego przy niej parametru na
poziomie 2, nie jest kluczowy. Ostatni wniosek nie musi by¢ prawdziwy, jesli
badania sa prowadzone dla danych o czgstotliwosci wigkszej niz miesigczna
(Baillie i Kilig, 2006). W takim przypadku obecnos$¢ JIT w log-linowej trans-
formacji réwnania UIP moze wspoldecydowaé o niejednorodnosci wariancji
sktadnika losowego, czego skutkiem jest konieczno$¢ wykorzystania modeli
klasy ARCH.

Identyfikacja kowariancji nadwyzkowego zwrotu inwestora krajowego
i stochastycznych czynnikéw dyskontujacych jako determinanty premii za ryzy-
ko w modelu UIP (5.3):

A =—cov(m’ ef,) (5.22)

otwiera dyskusje nad endogenizacja SDF lub tez identyfikacjg modeli statystycz-
nych satysfakcjonujaco precyzyjnie definiujgcych zmiennosé SDF.

Przeglad literatury pozwala zidentyfikowac trzy najwazniejsze nurty badan.

Rozwigzaniem koncepcyjnie najprostszym jest przyjecie zalozenia, iz deter-
minanty stochastycznych czynnikow dyskontujacych sa nieobserwowalne.
Analiza polega wowczas na filtracji szeregdbw czasowych (wykorzystywany jest
zazwyczaj filtr Kalmana) w celu wyodrebnienia nieobserwowalnych determinant
SDF (np. Wolff, 1987; Cheung, 1993; Nijman i in., 1993; Wolff, 2000; Bams
i in., 2005; Gonzalez i Launonen, 2005). Zaleta takiego rozwigzania jest mozli-
wos¢ konstrukcji modeli charakteryzujacych si¢ duzym stopniem objasnienia
kursu walutowego, ale nalezy réwniez wskaza¢, ze podobnie jak w przypadku
modeli ARCH problemem nie znajdujacym satysfakcjonujacego rozwigzania
pozostaje ekonomiczna, majgca wytgcznie charakter ex post (i nierzadko ad hoc)
interpretacja wynikow empirycznych.

Podej$ciem, ktore mozna przeciwstawié filtracji szeregdw czasowych jest
bezposrednia implementacja teoretycznych modeli wyceny aktywow finanso-
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wych, jednak i w tym przypadku pojawiajg si¢ istotne ograniczenia i watpliwo-
$ci. I tak, na podstawie analizy modelu Coxa, Ingersolla i Rossa (1985) i jego
uogo6lnien Backus i in. (2001) wskazuja, ze objasnienie anomalii premii termino-
wej wymaga zazwyczaj przyjecia szeregu szczegdlowych zatozen. W ogélnym
przypadku pozytywna weryfikacja hipotezy UIP moze wymagaé przyjecia zato-
zenia o niezerowym prawdopodobienstwie wystgpienia ujemnych nominalnych
stop procentowych lub tez rozwazenia modelu, w ktorym oddziatywanie
zmiennych determinujacych stochastyczne czynniki dyskontujace i nominalne
stopy procentowe charakteryzuje si¢ asymetria. Za przyktad ilustrujacy te ostat-
nig moze postuzy¢ wariant modelu Coxa-Ingersolla-Rossa, w ktorym spetnienie
hipotezy UIP wymaga zalozenia, zgodnie z ktérym reakcja krajowej stopy pro-
centowej na ekspansje monetarng bedzie — zgodnie z oczekiwaniami — silniejsza
niz w przypadku takiego samego wzrostu podazy pieniadza zagranicznego, ale
juz zmiany stochastycznych czynnikoéw dyskontujacych beda przebiegaly asy-
metrycznie — silniejsza bedzie reakcja zagranicznego SDF. Podsumowujac,
spetnienie hipotezy UIP wymaga nalozenia na parametry modeli wyceny akty-
wow restrykcji, ktore sg zazwyczaj odrzucane przez testy (Kocenda i Poghos-
yan, 2009).

Trzeci nurt badan determinant stochastycznych czynnikow dyskontujacych
opiera si¢ na syntezie modeli rownowagi ogolnej i wyceny aktywow kapitato-
wych (consumpion based capital asset pricing model, C-CAPM). Punktem
wyjécia jest problem maksymalizacji uzyteczno$ci reprezentatywnego Konsu-
menta. Rozwazenie standardowej funkcji uzytecznosci U i miedzyokresowego
ograniczenia budzetowego prowadzi do okreslenia warunku rownowagi (np.
Smith i Wickens, 2002; Groen i Balakrishnan, 2006; takze: Dobrzeniecki, 2005):

U'(C")=D°E (I,U'(C) (5.23)

zgodnie z ktorym krancowy spadek uzyteczno$ci zwigzany z ograniczeniem
biezacej konsumpcji w ujeciu realnym U’(C') zréwnuje si¢ ze zdyskonto-
wanym (przy dyskoncie rownym D¢) oczekiwanym krafnicowym wzrostem
konsumpcji, ktora jest finansowana z inwestycji o horyzoncie jednego okresu
przynoszacych zwrot rowny stopie procentowej | . Podzielenie rownania (5.23)
stronami przez U'(C") i poréwnanie uzyskanego wyniku z réwnaniem (5.9)
prowadzi do wniosku, ze SDF jest funkcjg dyskonta D¢ i migdzyokresowej
krancowej stopy substytucji:

’ N
s =pe ot (5.24)
U'(C)
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Implikacje zaleznosci opisywanej przez rdéwnanie rdwnania (5.24) sa istot-
ne. Przy zatozeniu potegowej funkcji uzytecznosci (przyktady zastosowan alter-
natywnych postaci funkcji uzytecznosci w: Smith i Wickens, 2002):

uE) =" t-o)* (5.25)

gdzie o jest parametrem mierzacym awersj¢ do ryzyka, mozna wykazac, ze
SDF jest malejaca funkcja stopy wzrostu konsumpcji:

msy =d®—oAc!, (5.26)
gdzie:
d® =InD°.

Roéwnanie (5.26) jest wyprowadzane przy wykorzystaniu funkcji uzyteczno-
$ci opartej na konsumpcji realnej, podczas gdy hipoteza UIP jest formulowana
dla wielko$ci nominalnych i implikuje w zwigzku z tym istnienie pozbawionej
ryzyka nominalnej stopy procentowej. Niezbgdna jest zatem stosowna korekta
modelu (5.26) i uwzglednienie oddziatywania inflacji na SDF (np. Baillie i Bol-
lerslev, 2000; Kocenda i Poghosyan, 2009):

M SF — D¢ U,(Ct,:‘-l) i

= 5.27
t+1 U/(CtN) Pt ( )

+1

stochastyczny czynnik dyskontujacy jest funkcja dynamiki konsumpcji w ujeciu
realnym i inflacji:

SDF

m;, =d ‘- O-Act’jl — AP, (5.28)
a wahania premii za ryzyko definiuje nastgpujaca zaleznos¢:
/11 = O'COV(ACt’il, etFjrl) + COV(Ale, etRJ’rl) (5.29)

Oparcie analiz empirycznych na funkcji (5.26) lub (5.28) jest problematy-
czne. Naszkicowane wyzej podejécie charakteryzuje si¢ duza prostota i pozwala
wskaza¢ klarowne uzasadnienie dla uzmiennienia w czasie premii za ryzyko, ale
jednoczesnie wymaga przyjecia szeregu nadmiernie upraszczajacych zalozen
(tutaj: $cisle okreslonych wartoséci parametrow przy stopach wzrostu konsumpcji
i inflacji). Nie zaskakuje zatem fakt, ze proby empirycznych zastosowan modeli
premii za ryzyko wynikajacych wprost z analiz teoretycznych bardzo czgsto
prowadza do konstrukcji modeli sprzecznych z informacija zawartg w szeregach
czasowych (przeglad badan w: Cuthbertson i Nitzsche, 2004).
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Wskazanie szerszych i dzigki temu znacznie bardziej elastycznych ram ana-
lizy zmiennoSci premii za ryzyko wymaga rozwazenia alternatywnych funkcji
uzyteczno$ci. W najprostszym przypadku mozna uchyli¢ zatozenie o separowal-
nosci w czasie uzyteczno$ci konsumenta i zastgpi¢ rownanie (5.25) jego uogol-
nieniem, w ktérym uwzglednia si¢ wynikajaca z hipotezy dochodu permanen-
tnego trwato$¢ nawykow konsumenta C" :

uEh)=@C"-pChy~1-o)* (5.30)

Smith i Wickens (2002) wskazuja, ze takie rozwigzanie zwigksza zdolno$é
modelu C-CAPM do replikowania wahan ryzyka o wigkszej amplitudzie, jesli
tylko dostepna jest informacja o wahaniach konsumpcji C" i mozliwa jest
kalibracja odpowiednich warto$ci parametru p, . Jednocze$nie uogélnienie funk-
cji uzytecznosci (5.25) do postaci (5.30) powoduje, ze analogiczne do (5.26) lub
(5.28) funkcje definiujagce SDF sg znacznie bardziej skomplikowane, a wnioski
mozliwe do sformulowania na ich podstawia na tyle ogdlne, ze uzasadnione
staje si¢ twierdzenie o stricte empirycznych podstawach specyfikacji rownan
stochastycznych czynnikow dyskontujacych i premii za ryzyko. Ze wzgledu na
nicobserwowalny charakter przyzwyczajen konsumpcyjnych wykorzystanie
funkcji uzytecznosci (5.30) wymaga przyjecia dodatkowych zatozen. Groen
i Balakrishnan (2004) rozwazaja przypadek, w ktorym nadwyzkowa konsumpcja
W" =(C" - p,C")/C" oscyluje wokot poziomu W" z dokladnoscia do odchy-
len dynamiki konsumpcji od $ciezki rownowagi AC"

\Nt,\il = K1W1N +(1- KI)WN +f (VVtN )(Act’\il - AEN) (5.31)

gdzie: 0<x, <1, f(w") — nieznana funkcja wrazliwosci (Campbell i Cochrane,
1999). Stochastyczny czynnik dyskontujacy i premia za ryzyko sa wowczas
ksztattowane przez czynniki nieobserwowalne, t;.:

SDF :dc—

m; oAC!), — AW, (5.32)

t+1
oraz:
A = cov(Ac,ef,) + o cov(aw) e, (5.33)

W praktyce zastosowanie modelu (5.30)—(5.33) jest ktopotliwe, a rozwigza-
niem rekomendowanym w literaturze jest wykorzystanie modelu czynnikowego
(factor model):

m>F = (x, + I('3Z:N) +(x, + KSZlN )Act':'l (5.34)

t+1
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gdzie: z" — zmienna aproksymujgca wahania nieobserwowalnej nadwyzki kon-
sumpcji w" .

Uogolniajac rozwazania nad zwigzkami pomigdzy postacia funkcji uzytecz-
nosci inwestora i postacig funkcji determinujacych SDF i premi¢ za ryzyko
nalezy podkresli¢, iz proby zawegzenia analizy wylacznie do modeli teoretycz-
nych sa niesatysfakcjonujace. Ich rezultatem nie jest bowiem identyfikacja mo-
zliwych do bezposredniego wykorzystania w badaniach funkcji m*™ i A, lecz
jedynie specyfikacja ogdlnego modelu czynnikowego (Smith i Wickens, 2002;
Kocenda i Poghosyan, 2009):

SDF

K~
Moy =2 KZa (5.35)
oraz

K -
A = LK, COV(z,1,61) (5.36)

ktérego ostateczna posta¢ musi by¢ wynikiem poglebionej analizy ekonome-
trycznej. Lista problemow wydhuza si¢, gdy model C-CAPM jest wykorzysty-
wane do analizy danych o wyzszej czgstotliwosci. Pojawia si¢ wowczas bariera
niedostgpnosci danych o wahaniach konsumpcji, co oznacza, ze oprocz proble-
mu doboru czynnikow aproksymujacych zmienne nicobserwowalne pojawia si¢
konieczno$¢ zidentyfikowania zmiennych decydujacych o maksymalizacji stru-
mienia konsumpcji inwestora.

2. Struktura terminowa stop procentowych

W rozwazaniach przyjmowano dotad, ze horyzont oczekiwan kursowych
wynosi jeden okres, co oznacza, ze za pomocg rownania (5.3) mozna opisaé
mechanizmy nieubezpieczonego parytetu stop procentowych dla aktywow
finansowych o dowolnych horyzontach zapadalnosci. Takie zatozenie jest dys-
kusyjne, a przeglad literatury po$wigconej badaniom empirycznym modelu UIP
wskazuje jednoznacznie, ze wybor pomigdzy — upraszczajac — krotko- 1 dtugo-
terminowymi stopami procentowymi moze mie¢ kluczowe znacznie, gdy celem
jest potwierdzenie hipotezy UIP. Mozna jednocze$nie wskaza¢ na do$¢ wyrazng
ewolucje pogladow na temat mozliwo$ci pozytywnej weryfikacji UIP lub
roOwnowaznie — nieobecnosci na rynkach finansowych anomalii premii termi-
nowej. Badania, na podstawie ktérych formutowana jest teza o wystepowaniu
anomalii premii terminowej obejmuja gtéwnie poczatkowy okres obowigzywa-
nia rezimu ptynnych kurséw walutowych (por. Hodrick, 1987; Froot i Thaler,
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1990; Engel, 1996; Jongen i in., 2008) i mozna w zwiazku z tym sformutowaé
wobec nich kilka istotnych zastrzezen (np. Chinn i Meredith, 2004). Po pierw-
sze, badania, na ktorych podstawie byta ona formutowana, oparto na stosunkowo
krotkich szeregach czasowych, co w naturalny sposob stawia pod znakiem zapy-
tania moc testow i poprawnos¢ formutowanych wnioskow (np. Baillie i Boller-
slev, 2000; Roll i Yan, 2000; Bekaert i Hodrick, 2001). Po drugie, skutkiem
relatywnie stabego rozwoju rynkow finansowych w poczatkowym okresie syste-
mu kursow ptynnych byta mata ptynnos§¢ aktywow o dtugich terminach zapadal-
nos$ci, co w praktyce ograniczalo badania jedynie do hipotezy UIP definiowanej
dla krotkich, nieprzekraczajacych 12 miesi¢cy okresow. Problem nie jest margi-
nalny, gdyz wyniki analiz empirycznych prowadzonych w okresach pozniej-
szych, w ktorych analizowano model UIP wykorzystujac oprocentowanie dtugo-
terminowych instrumentéw finansowych, nie sg tak jednoznaczne. Po trzecie,
znaczna cze$¢ wezesnych badan empirycznych odnosita si¢ do hipotezy UIP
Z terminowym kursem walutowym. Wykorzystanie oprocentowania aktywow
krotkoterminowych bylo zatem $cisle zwigzane z wigkszg wiarogodnos$cig i do-
stepnos$cig danych o krotkookresowych kursach terminowych.

Skutkiem rozszerzenia badan modelu UIP na dlugookresowe stopy procen-
towe byla czesciowa rewizja pogladu o niemozno$ci empirycznego potwierdze-
nia modelu UIP i uksztaltowanie si¢ na poczatku biezacego wieku konsensusu,
zgodnie z ktorym pozytywna weryfikacja hipotezy UIP — jesli w ogole mozliwa
— wymaga rozwazenia dlugoterminowych stop procentowych (Juselius i MacDo-
nald, 2004; Juselius, 2006, rozdz. 21).

W pionierskiej pracy Flood i Taylor (1997) analizujg model panelowy walut
21 krajow (proba 1973—-1992), w ktorym badany jest zwiazek pomiedzy zmien-
nos$cig kursow walutowych z relacja krajowego i zagranicznego oprocentowania
$rednioterminowych (trzyletnich) obligacji rzadowych. Wyniki nie daja wpraw-
dzie podstaw do twierdzenia, ze rozszerzenie analizy na okres $redni pozwala
potwierdzi¢ hipotezg UIP, ale jednoczes$nie nie pozwalajg twierdzié, iz anomalia
premii terminowej jest mechanizmem dominujgcym w ksztattowaniu nominalne-
go kursu walutowego — ocena parametru kierunkowego ¢, jest bliska 0,6 (row-
nanie (5.5)), a testy statystyczne prowadza do odrzucenia obu hipotez ¢, =1
I ¢, =0. Chinn i Meredith (2005) prezentuja zblizone wyniki analiz dla kursow
niemieckiej marki, funta szterlinga i dolara kanadyjskiego wobec dolara USA
dla oprocentowania aktywow piecioletnich (proba kwartalna 1980:1-2000:4)
i podkreslaja, ze w zadnym z rozwazonych przypadkéw nie istniejg statystyczne
podstawy do odrzucenia hipotezy o niewystepowaniu anomalii premii termino-
wej ¢, =1; oszacowanie parametru kierunkowego uzyskane w ramach estymacji
panelowe;j jest bliskie 0,7. Chinn i Meredith (2004) rozwazaja z kolei zwigzki
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kursow walutowych krajow G7 (wzglgdem dolara USA) ze stricte dtugookreso-
wym oprocentowaniem obligacji dziesigcioletnich obejmujac analizg podobny
okres 1983:1-2000:4 (por. takze wyniki analiz dla zmiennych realnych w: Fujii
i Chinn, 2001). I w tym przypadku formutowane sg wnioski wspierajace hipo-
teze UIP — estymacja panelowa wskazuje, ze wartosci parametru kierunkowego
¢, mieszcza si¢ w przedziale 0,6—0,7 i nie jest jednocze$nie mozliwe odrzuce-
nie hipotezy o wprost proporcjonalnej transmisji pomiedzy dysparytetem stop
dhugookresowych i deprecjacja kursu walutowego.

Cho¢ naturalnym podsumowaniem powyzszej dyskusji wydaje si¢ by¢
wniosek, zgodnie z ktorym warunkiem pozytywnej weryfikacji hipotezy UIP
jest wykorzystanie dlugookresowych stop procentowych, to jednak wybor termi-
néw zapadalno$ci aktywow nie jest do konca oczywisty, a lista potencjalnych
zagrozen okazuje si¢ stosunkowo dtuga. Dwa pierwsze wiaza si¢ z dostepnoscia
danych.

Po pierwsze, wykorzystanie oprocentowania obligacji pigcio- lub dziesig-
cioletnich w analizach opartych na danych miesi¢cznych, kwartalnych lub
rocznych prowadzi do pojawienia si¢ problemu naktadajacych si¢ obserwacji
(overlapping observations), czego bezposrednim skutkiem jest pojawienie si¢
komponentu MA w skladniku losowym. Rozwigzaniem zapewniajacym konklu-
zywno$¢ wnioskowania ekonometrycznego jest zastosowanie odpowiednich
metod estymacji, jednak juz sama obecnos$¢ naktadajacych si¢ obserwacji skta-
nia do postawienia dodatkowych pytan. W szczegolnosci, nie jest jasne, Czy
wykorzystanie — na przyktad — metody zmiennych instrumentalnych (w analizie
modelu (5.5)) lub metody najwiekszej wiarogodnosci (w analizie wieloréwna-
niowej) do estymacji parametrow roéwnania kursu zlotego w rezimie kursu
ptynnego moze prowadzi¢ do wiasciwych konkluzji, jesli proba obejmuje
w takim przypadku nieco ponad 10 lat, czyli w niewielkim przyblizeniu tyle, ile
wynosi termin wykupu obligacji dlugookresowych. Ujmujac problem z inngj
strony nalezy podkresli¢, ze konsekwencja wykorzystania oprocentowania
aktywow dlugoterminowych jest ograniczenie informacji zawartej w szeregach
czasowych, co w przypadku dostgpnosci relatywnie krotkich prob bedzie
przektadac¢ si¢ na ostabienie wnioskow wyprowadzanych z analiz empirycznych.

Po drugie, zastrzezenia budzi sygnalizowana juz wyzej niska jako$¢ danych
o dlugookresowych stopach procentowych. Problemem moze okaza¢ si¢ zapew-
nienie porownywalno$ci danych, ktéra wymaga m.in. uwzglednienia (i) rdznic
pomiedzy nominalnymi i faktycznymi terminami zapadalnos$ci instrumentéw
finansowych, (ii) jednoczesnej obecnosci na rynku obligacji przynoszacych
dochody w postaci odsetek i (iii) r6znic w opodatkowaniu dochodow z obligacji
(por. Chinn i Meredith, 2004). Proby weryfikacji hipotezy UIP na podstawie
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ujednoliconych szeregow czasowych dla stop dtugookresowych sa bardzo rzad-
kie, a jedynym szerzej znanym opracowaniem, w ktorym podjeto probe weryfi-
kacji hipotezy UIP przy wykorzystaniu dtugoterminowych stép procentowych
skorygowanych o wahania wynikajace ze zmiennych terminéw wykupu obliga-
cji i po uwzglednieniu ptatnosci odsetek kuponowych jest praca Alexius (2001).
Badanie obejmuje kursy walut 13 krajéw OECD wobec dolara USA na podsta-
wie znacznie wydhuzonej proby kwartalnej 1957:1-1997:4. Wyniki estymacji
wskazuja, ze o ile wykorzystanie danych nieskorygowanych prowadzi najczes-
ciej do odrzucenia restrykcji ¢, =1 (co jest sprzeczne z wnioskami raportowa-
nymi w pracach Chinna i Mereditha, 2004, 2005), to oparcie analiz na ujedno-
liconych szeregach oprocentowania dtugookresowego pozwala na pozytywna
weryfikacje hipotezy UIP dla wickszosci kursow walutowych.

Pomimo do$¢ przekonywajacych wnioskéw formutowanych na podstawie
analiz prowadzonych dla dlugookresowych stop procentowych, podsumowanie
powyzszej dyskusji konkluzja, zgodnie z ktéra wykorzystanie oprocentowania
obligacji dlugoterminowych jest warunkiem koniecznym empirycznego potwier-
dzenia modelu UIP, nie jest uprawnione. Chinn i Meredith (2004) podkreslaja,
ze wyniki badan Alexius (2001) budza watpliwosci, gdyz ignoruja fakt, iz
w okresie objetym analiza obowigzywatl zaréwno system kursow ptynnych, jak
i rezim kurséw statych oraz okresy, w ktorych obowiazywaly restrykcje na
migdzynarodowe transfery kapitatow. Jeszcze inne wnioski ptyna z najnowszych
badan, w ktorych wykorzystywane sa dane stricte krotkookresowe. Chaboud
i Wright (2005) analizujg zwiazki pomiedzy stopami procentowy-mi i kursami
walutowymi overnight jena, marki niemieckiej i euro, franka szwajcarskiego
i funta szterlinga wzgledem dolara USA w latach 1988-2002. Wyniki s3 o tyle
zaskakujace, ze niemal jednoznacznie potwierdzaja hipotez¢ UIP, gdy rozwa-
zane s3 wahania kursow walutowych w ultrakrétkich okresach (miedzy godzina
16:30 1 21:00 czasu nowojorskiego), w ktdrych nastepuje wyptata odsetek z tytu-
hu inwestycji overnight (godzina 17:00 czasu nowojorskiego) i jednoczesnie
wskazujg na ,,rozmywanie si¢” relacji implikowanej przez model UIP wraz
z wydhluzeniem okresu, dla ktorego jest definiowana zmiana kursu walutowego.

Bekaert i in. (2007) zauwazaja, ze znalezienie spojnego wytlumaczenia,
ktore jednoczes$nie uzasadniatoby (i) spetnienie hipotezy UIP w okresach ultra-
krotkich, (ii) trwate odchylenia kursu walutowego od nieubezpieczonego paryte-
tu stop procentowych w horyzontach nieprzekraczajgcych roku oraz (iii) mozli-
wos¢ pozytywnej weryfikacji modelu UIP po uwzglednieniu oprocentowania
dlugookresowego jest co najmniej klopotliwe. Wiele otwartych pytan pozo-
stawia — na przyktad — bardzo ogdlna interpretacja, zgodnie z ktorg krotkookre-
sowe odchylenia od UIP wynikaja z nieefektywno$ci rynkow finansowych lub
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tez krétkookresowych zaburzen i dopiero uwzglednienie dtuzszych horyzontéw
czasowych umozliwia potwierdzenie nieubezpieczonego parytetu stop procento-
wych (np. Froot i Thaler, 1990). Nieco dalej idg rozwazania przedstawione
w pracy Chinna i Mereditha (2004), gdzie analizowany jest uproszczony makro-
model dekomponujacy procesy dostosowawcze na krotko- i dlugookresowe.
Punktem wyjs$cia jest mechanizm przestrzelenia kursu walutowego Dornbuscha
(1976), ktérego krotkookresowym skutkiem jest nadmierna deprecjacja kursu
walutowego w odpowiedzi na szok monetarny. Ostabienie waluty krajowe;j
przektada si¢ na wzrost popytu zagranicznego i towarzyszacy mu wzrost pro-
dukcji krajowej, co z kolei prowadzi do powigkszenia luki popytowej. Skutkiem
kontrakcji banku centralnego jest wzrost krotkookresowych stop procentowych,
ktéremu nadal towarzysza oczekiwania aprecjacyjne wynikajgce z poczatkowej
nadmiernej deprecjacji waluty krajowej. W dhlugim okresie nastgpuje pelne
zréwnowazenie systemu i dopiero wtedy mozliwa staje si¢ identyfikacja mecha-
nizmoéw zgodnych z modelem UIP.

Cho¢ powyzsza interpretacja roznic migdzy wynikami uzyskiwanymi dla
modelu UIP z krotko- i dtugookresowymi stopami procentowymi nie budzi
powazniejszych zastrzezen, to jej uogolnienie na wyniki uzyskiwane dla danych
sroddziennych (intradaily) nie jest mozliwe i niezbedne okazuje si¢ odpowiednie
przeformutowanie problemu. I tak, wyniki Chabouda i Wrighta (2005) uzasa-
dniaja tezg, iz zawezenie analizy wahan kursu walutowego do tych bardzo krot-
kich okresow, w ktorych nastepuja platnosci odsetek, pozwala na oddzielenie
zmian kurséw walutowych od wahan premii za ryzyko — w ultrakrétkich prze-
dziatach czasowych jedynym czynnikiem determinujagcym kurs walutowy sg
roéznice Ooprocentowania i wlasnie w takim przypadku mozliwe jest jednoznaczne
potwierdzenie hipotezy UIP (por. takze: Bekaert iin., 2007). Przyjecie takiej
perspektywy stawia pod znakiem zapytania wnioski formutowane w wigkszosci
badan empirycznych, w ktorych ignorowany jest wplyw ryzyka, a ogdlna reko-
mendacja, zgodnie z ktorg potwierdzenie UIP wymaga wykorzystania dlugo-
okresowych stop procentowych zaczyna budzi¢ zastrzezenia. Je§li bowiem tylko
nieznaczne wydtuzenie horyzontu czasowego analizy prowadzi do pojawienia
si¢ premii za ryzyko i odrzucenia hipotezy UIP, to réznice pomigdzy modelami
wykorzystujacymi — W UProszczeniu — oprocentowanie aktywow rocznych
i dziesiecioletnich mogg sprowadzaé sie w istocie do réznych determinant pre-
mii za ryzyko w ro6znych horyzontach czasowych. Mozliwa jest rowniez inter-
pretacja alternatywna, iz o rozbieznosciach migdzy wynikami uzyskiwanymi dla
r6znych horyzontow czasowych decyduje niespdjnos¢ mechanizmoéw determinu-
jacych oprocentowanie krotko- i dtugoterminowych instrumentéw finansowych.
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Potozenie akcentu na te ostatnig interpretacje prowadzi do weryfikacji
przyjmowanego dotad implicite zatozenia o nieobcigzonos$ci oczekiwan w odnie-
sieniu do czasowej struktury stop procentowych (expectations hypotheses of the
term structure, EHTS). Zgodnie z EHTS oprocentowanie aktywéw o horyzoncie
zapadalnosci wynoszacym M miesigcy jest nieobcigzonym predyktorem $red-
niej arytmetycznej oczekiwanych stop procentowych od aktywow o jednomie-
siecznym horyzoncie zapadalno$ci z doktadnos$cig do premii terminowej @ "
(term premium) wyrazajacej nadwyzkowy zwrot z inwestycji o dluzszym
horyzoncie czasowym (wyprowadzenie w: Bekaert i Hodrick, 2001; por. takze:
Camplbell i Shiller, 1991; Bekaert i in., 2007 oraz Kliber, 2007 i Rubaszek i in.,
2009, czgsc¢ 2):

. 1 . -
ItL = EZIL:_OlEt (|t1+l) + th (537)

gdzie:

i* — miesigczna stopa procentowa od aktywow o L -miesiecznym terminie
wykupu,

i* — stopa procentowa od aktywow jednomiesiecznych.

Uogolnienie (5.37) na relacj¢ miedzy L -miesi¢gcznymi (dtugoterminowymi)
i S -miesigcznymi (krotkoterminowymi) stopami procentowymi jest bezposre-
dnie:

. 1. .
ItL = E ZL(:Ol Et ('tiks) + th (538)

gdzie: L=K-S, K=12,3=...

Najprostszym sposobem weryfikacji hipotezy EHTS jest estymacja para-
metrow modelu (Campbell i Shiller, 1991; Bekaert i in., 2007; takze: Przystupa,
2002):

D R O S PR (5.39)
w ktorym testuje si¢ restrykcj¢ x, =1; brak podstaw do jej odrzucenia jest
przestanka przemawiajaca za prawdziwoscig hipotezy EHTS. Alternatywnym
podejsciem jest testowanie skointegrowania krotko- i dhugookresowych stop
procentowych, a potwierdzeniem jest stacjonarnos¢ spreadu (i° —i®)~1(0)
(por. Campbell i Shiller, 1987; Juselius i MacDonald, 2000; Juselius, 2006,
rozdz. 21).

Nieobcigzonos¢ oczekiwan w odniesieniu do czasowej struktury stop pro-
centowych jest istotna w empirycznych analizach hipotezy UIP. Zauwazmy, ze
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przy stacjonarnej premii za ryzyko z prawdziwos$ci EHTS wynika réwnowaz-
no$¢ modeli UIP z krétko- 1 dlugookresowymi stopami procentowymi:

SHE(AD,) = LG —i) + A, (5.40)
ZS:I Et (AbHs) = S(its - I:S) + j’lJrS (541)

a stad plynie wniosek, ze wybor horyzontu czasowego stop procentowych powi-
nien pozosta¢ bez wptywu na wyniki testow hipotezy UIP w ramach stosownych
modyfikacji modelu (5.5):

A" bt =@, + ¢ (ith - it*—N) + & (5-42)
gdzie:

Ath = bt - bth

N ={L,S}

Powyzsze rozwazania pozwalajg wskaza¢ dodatkows i rzadko analizowang
empirycznie przyczyne niespetnienia hipotezy UIP. Ot6z, powodem odmiennego
ksztaltowania si¢ premii za ryzyko w krotkim i dlugim okresie (i tym samym
przyczyng réznic miedzy wynikami uzyskiwanymi w modelach UIP z kroétko-
i dlugookresowymi stopami procentowymi) moze by¢ niespetnienie hipotezy
nieobcigzonosci oczekiwan w odniesieniu do czasowej struktury stop procento-
wych. Zauwazmy, ze miedzy L- i S -okresowa premia za ryzyko oraz premia
terminowg wigzacg L- i S-okresowe stopy procentowe zachodzi nastepujgca
relacja (Bekaert i Hodrick, 2001):

A —KAs = K(wt*L - th) (5.43)

Przy zalozeniu stacjonarno$ci zagranicznej premii terminowej’ 0 niestacjo-
narno$ci réznicy pomigdzy dlugo- i krotkookresowa premia za ryzyko decyduje
niestacjonarno$¢ krajowej premii terminowej, a to oznacza, ze badania empi-
ryczne modelu nieubezpieczonego parytetu stop procentowych powinny polegaé
na tacznej weryfikacji hipotez UIP i EHTS, ktore znajduja potwierdzenie, gdy
mozliwe jest natozenie restrykcji implikowanych przynajmniej przez dwa spo-
srod trzech modeli (5.39), (5.40) 1 (5.41).

Badania majace na celu ustalenie terminéw zapadalnosci aktywow, ktorych
wykorzystanie zapewnia jednoczesne spelienie hipotez UIP i EHTS s3 pode;j-

! Takie zatozenie nie jest nadmiernie krgpujace, gdy analizowany jest kurs waluty gospo-
darki wschodzacej wobec walut rozwinigtych gospodarek rynkowych, a wiasnie taki warunek
spetnia kurs PLN/EUR.

220



V. Nieubezpieczony parytet stip procentowych. Mode! CHEER

mowane stosunkowo rzadko. Wyniki empiryczne zaprezentowane w dwodch
najwazniejszych opracowaniach Bekaerta i Hodricka (2001) i Bekaerta i in.
(2007) nie dajg dostatecznie mocnych podstaw do twierdzenia, iz rozwazenie
modelu z dlugookresowymi stopami procentowymi zwigksza prawdopodobien-
stwo pozytywnej weryfikacji modelu UIP. Analiza polega na testowaniu hipotez
UIP i EHTS w ramach standardowego modelu VAR (badania nie obejmujg
testow kointegracji), w ktérym dla roznych par walut analizowany by system
obejmujacy pig¢ zmiennych (Bekaert i Hodrick, 2001), tj. stope wzrostu kursu
nominalnego, krajowa i zagraniczng krotkookresowa (trzymiesieczng) stope
procentowa oraz spready krajowych i zagranicznych krétko- i dlugookresowych
(pigcioletnich) stop procentowych:

Yo =[AD, %170 =i, —i7] (5.44)

lub model rozszerzony o oprocentowanie $redniookresowe (i" ,i™ — stopy rocz-
ne lub trzyletnie, Bekaert i in., 2007):

Yom =LADL IS8, i0 0%, —i™,iM —i%,i™ —i"%] (5.45)

Wyniki testow statystycznych pozwalaja na sformulowanie trzech wnios-
kow:

1) wybor oprocentowania aktywow o dluzszych terminach zapadalnos$ci nie
utatwia pozytywnej weryfikacji hipotezy UIP, a odchylenia kursu walutowego
od $ciezek zgodnych z modelem UIP dla stop dlugookresowych nie sag mniejsze
niz w modelach wykorzystujacych stopy krotkoterminowe;

2) istniejg mocne przestanki do twierdzenia, ze odrzucenie lub potwierdze-
nie hipotezy UIP w znacznie wigkszym stopniu zalezy od wyboru walut, ktorych
kurs jest analizowany. Taki rezultat wspiera hipotezg o zmiennej w czasie premii
za ryzyko;

3) analiza empiryczna wskazuje na istnienie przekonywajacych przestanek
do odrzucenia hipotezy EHTS niezaleznie od rozwazanych horyzontow czaso-
wych.

Podsumowujac, przeglad prac poswigconych weryfikacji hipotezy UIP na
podstawie modelu (5.5) i badan obejmujacych jednoczesng weryfikacje hipotez
UIP i EHTS nie pozwala na wskazanie jednoznacznych apriorycznych kryteriow
wyboru horyzontu czasowego analiz. Mozliwe jest natomiast sformutowanie te-
zy, iz warunkiem empirycznego potwierdzenia hipotezy UIP jest uwzglednienie
potencjalnych, a w przypadku kurséw walut gospodarek wschodzacych — bardzo
prawdopodobnych wahan premii za ryzyko. Zastrzec nalezy jednak, ze powyz-
sze wnioski majg charakter warunkowy, gdyz w odniesieniu do przedstawionych
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wyzej wynikdw empirycznych mozna wysunaé przynajmniej dwa powazne
zastrzezenia. Po pierwsze, analizy modelu (5.5) i jego uogdlnien o hipoteze
EHTS przeprowadzono przy zatozeniu przyrostostacjonarno$ci nominalnego
kursu walutowego. Zwazywszy na fakt, ze wigkszo$¢ z rozwazanych analiz byla
oparta na stosunkowo krotkich probach, zatozenie stacjonarnos$ci zmiennych
w modelach (5.44) i (5.45) moze budzi¢ zastrzezenia, a zignorowanie w bada-
niach empirycznych problemu skointegrowania zmiennych moze prowadzi¢ do
uzasadnionych watpliwosci, czy wnioski formutowane na podstawie testow
statystycznych majg satysfakcjonujagco mocne podstawy. Po drugie, dyskusji
wymaga proces formutowania oczekiwan kursowych. Jesli przyjac, ze w stosun-
kowo krotkich okresach oczekiwania kursowe moga odbiega¢ od $ciezek zgod-
nych z hipoteza racjonalnych oczekiwan, to oprocz konieczno$ci wlasciwego
ujecia ryzyka pojawia si¢ dodatkowy problem, ktérym jest precyzyjna identyfi-
kacja wtasno$ci procesow generujacych oczekiwania.

3. Oczekiwania kursowe. Model CHEER

Model nieubezpieczonego parytetu stop procentowych (5.5) jest wyprowa-
dzany przy zatozeniu racjonalnych oczekiwan, zgodnie z ktorym podmioty
gospodarcze dysponuja pelng informacjg o zalezno$ciach determinujacych kurs
walutowy, tj. znaja pelna liste determinant kursu walutowego i strukture
zalezno$ci przyczynowo-skutkowych (szerzej o zatozeniach REH np. Osinska,
2000; Welfe, 2009, s. 210-215), a to z kolei oznacza, ze oczekiwania kursowe
nie sg obarczone systematycznymi btedami. Hipoteza REH jest zatem niezwykle
atrakcyjna, gdyz pozwala na natychmiastowe przeksztatcenie modelu UIP (5.3)
z nieobserwowalnymi oczekiwaniami kursowymi do postaci (5.5), ktorej
poprawno$¢ moze by¢ juz testowana. Rutynowa akceptacja zalozen REH
W analizach kursu walutowego budzi jednak zastrzezenia. Z praktycznego punk-
tu widzenia istotne sg dwa watki krytyki. Pierwszy zwiazany jest z faktem, ze
akceptacja REH jest rownowazna zatozeniu, zgodnie z ktoérym (i) dostosowania
cen na rynkach finansowych muszg przebiega¢ w kierunku pozioméw wyzna-
czanych przez zmienne fundamentalne, a (ii) transmisja impulséw mig¢dzy ryn-
kami finansowymi i sfera realng gospodarki jest jednokierunkowa — zaburzenia
w sferze realnej indukuja dostosowania cen, podczas gdy wahania tych ostatnich
nie wplywaja — W uproszczeniu — na poziom produkcji. Implikacje sa powazne,
gdyz ostatecznym skutkiem przyjecia zatozen REH jest stricte dlugookresowy
charakter analizy empirycznej, a warunkiem osiagnigcia rownowagi na rynku
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towarowym jest stacjonarno$¢ realnego kursu walutowego i dysparytetu krajo-
wej i zagranicznej realnej stopy procentowej (por. Juselius, 2010a). Whniosek
0 zbieznosci krajowych i zagranicznych cen i nominalnego kursu walutowego
do rownowagi steady state stoi jednak bardzo czgsto w sprzecznosci z whasno-
Sciami procesow generujacych zmienne realne i nominalne, ktére w probach
0 typowej dtugosci wykazujg cechy procesow 1(1) lub 1(2) (np. Juselius, 2006,
s. 21-32 i 311; Majsterek, 2008, s. 206 i n.).

Drugi watek krytyki REH wynika stad, ze hipoteza racjonalnych oczekiwan
jest nadal jednym z najwazniejszych rozwigzan przyjmowanych w analizach
makroekonomicznych, ale coraz czgstsze staje si¢ wykorzystanie konkurencyj-
nych modeli oczekiwania, ktére zapewniajg nie mniej precyzyjna aproksymacje
wiasno$ci procesoOw generujacych dane w krétszych probach. Oprocz podejsé
najprostszych, polegajacych — na przyklad — na zatozeniu adaptacyjnego charak-
teru oczekiwan, rozwazane sa rozwigzania znacznie bardziej ztozone, w ktorych
uwzglednia si¢ proces kumulowania wiedzy (przeglad w: Evans i Honkapohja,
2001; takze: Osinska, 2000). Zgodnie z hipoteza adaptacyjnego uczenia si¢
(adaptative learning hypothesis, ALH) podmioty gospodarcze formutujg ocze-
kiwan na podstawie modeli prognostycznych, ktorych parametry sg estymowane
na podstawie naptywajacych na biezaco danych. Bystrov i Staszewska-Bystrova
(2010) wskazuja, ze juz w przypadku wykorzystania stosunkowo prostych
schematow gromadzenia wiedzy, moc testu racjonalnych oczekiwan wobec
alternatywy, ktdrg jest model adaptacyjnego uczenia si¢, moze by¢ tak mata, ze
dyskryminacja migdzy REH i ALH jest obarczona duzym ryzykiem btgdu.

Proces kumulowania wiedzy i mechanizm adaptacyjnego uczenia si¢ odgry-
wa istotng role w konkurencyjnym do hipotezy racjonalnych oczekiwan nurcie
teoretycznym opartym na zalozeniu o niepeilnej wiedzy podmiotow gospodar-
czych (rozdz. IlI). Wlasnosci modeli opartych na hipotezie IKE wskazuja, ze
stopien zintegrowania zmiennych (np. w modelu UIP) jest o 1 wigkszy niz
w przypadku prawdziwosci hipotezy racjo-nalnych oczekiwan. Juselius (2010a)
ilustruje ten problem na przykladzie dyspa-rytetu nominalnych stop
procentowych. Punktem wyjscia jest zatozenie, zgodnie z ktérym nominalne
stopy procentowe sa generowane przez $ciezke losowa, na ktorg naktadajg si¢
korekty strategii prognostycznych h:

I =i, +& +h (5.46)

gdzie & jest biatym szumem. Je$li h jest generowane przez proces o wlasnos-
ciach zblizonych do procesu I(1), to ze wzgledu na kumulowanie si¢ szokow
h—h" dysparytet nominalnych stop procentowych:

223



Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

I, — i: = (i, — i;) + Zf:l(h. - h|*) + ZLl(S. - 5.*) (5.47)

bedzie zintegrowany w stopniu bliskim 2. Uzyskanie takiego wyniku jest
posrednim dowodem na poprawnos$¢ zatozenia o formulowaniu oczekiwan
zgodnie z zatozeniami IKE. Zatozenie racjonalnych oczekiwan implikuje z kolei
h—h"=0; drugi skladnik w réwnaniu (5.47) jest rtéwny zero, co ze wzgledu na
kumulacje szokow & —¢&  decyduje o zintegrowaniu dysparytetu stop nominal-
nych w stopniu pierwszym.

Wybér modelu Frydmana i Goldberga (2007) do empirycznych badan kursu
walutowego oznacza powigzanie oczekiwan kursowych z niepewnoscia inwesto-
row (uncertainty premium), o ktorej decyduja ogodlnie definiowane nieréwno-
wagi (gap effects). Zblizone podejscie jest z powodzeniem wykorzystywane
W historycznie wczesniejszych, zaproponowanych na poczatku ostatniej dekady
ubiegtego wieku przez Katarine Juselius modelach kurséw walutowych réwno-
wagi uwzgledniajacych przeptywy kapitalowe (capital enhanced equilibrium
exchange rate, CHEER?, Juselius, 1991, 1995; Johansen i Juselius, 1992; Juse-
lius i MacDonald, 2000, 2004, 2006).

Celem badan prowadzonych w ramach modeli CHEER jest synteza modeli
PPP i UIP w obrgbie jednego systemu VAR, a podstawa do jej podjecia sg trwa-
fe odchylenia kursu od $ciezki wyznaczanej przez relatywne ceny. Juselius
(1995) argumentuje, ze w badaniach zaleznosci pomigdzy gospodarka krajowa
a gospodarkami zagranicznymi analizie nalezy poddac¢ jednoczes$nie procesy
zachodzace na rynkach towarowych, ktére pozostaja w roéwnowadze, gdy
spetniony jest parytet sily nabywczej walut, i procesy charakteryzujace rynki
kapitatowe, ktorych rownowazenie zapewniaja mechanizmy opisywane przez
nieubezpieczony parytet stop procentowych. Przyjmujac nieco inny punkt
widzenia mozna argumentowaé, ze niestacjonarno$¢ realnego kursu walutowe-
go, wynikajaca, na przyktad, z réznic dynamiki wzrostu produktywnosci
czynnikéw produkcji w kraju i za granicg lub tez z bedaca konsekwencja
nierownowagi w sektorze fiskalnym, implikuje nier6wnowage rachunku obro-
tow biezacych (por. Juselius i MacDonald, 2000, 2004; Juselius, 2006, rozdz.
21). To ostatnie musi mie¢ z kolei swoje odzwierciedlenie w przeptywach
kapitatow rejestrowanych na rachunku kapitatowym bilansu platniczego, wiec
utrzymujaca si¢ w dtuzszym czasie rozbieznos$¢ trajektorii nominalnego kursu
walutowego i $ciezki cen relatywnych powinna prowadzi¢ do niestacjonarno$ci
roznic pomigdzy krajowymi i zagranicznymi stopami procentowymi. Takie

2 Nazwe takiego podejscia w modelowaniu kursow walutowych zaproponowali Clark i Mac-
Donald, 1999.
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sformutowanie problemu prowadzi do empirycznej weryfikacji hipotez o skoin-
tegrowaniu zmiennych tworzacych system obejmujacy zmienne obecne w relac-
jach parytetowych PPP i UIP:

y(m) :[b’ P p*’i'i*;l(’k)]' (5.48)

W uproszczonym wariancie modelu CHEER mechanizm formutowania
oczekiwan kursowych jest oparty na racjonalnych oczekiwaniach. Przy zaloze-
niu, ze oczekiwany kurs walutowy odpowiada cenom relatywnym

Et (bt+1) =P - p: (5-49)

modele PPP i UIP redukuja si¢ do systemu CHEER wigzacego realny kurs
walutowy z odchyleniami krajowych stop procentowych od stop zagranicznych:

b —p.+p; =—(, i) +& (5.50)

Uogolnienie powyzszego podejscia polega na uwzglednieniu potencjalnych
zwigzkow miedzy oczekiwaniami kursowymi i wlasno$ciami procesow stochas-
tycznych generujacych zmienne modelu CHEER (por. Juselius, 1995). Warunek
stacjonarnosci reszt & jest spelniony, gdy zwiazki implikowane przez teori¢
znajduja bezposrednie potwierdzenie w danych, tj.:

(b —p +p)~1(0) i (i,—i))~1(0) (5.51)

lub gdy realny kurs walutowy i réznica mi¢dzy nominalnymi stopami procento-
wymi sg zintegrowane W stopniu pierwszym

(bt_pt+pt*)~ I(l) [ (It_l:)~|(1) (552)

ale sa jednoczesnie powiazane zaleznoscia kointegrujaca. Mechanizm formuto-
wania oczekiwan kursowych mozna uja¢ nastgpujaco:

Et (bt+1) = C()l( P.— p:) +w, (It - I:) (553)

gdzie w, i w, sa wagami nadawanymi relatywnym cenom i roéznicy stop procen-
towych. Takie sformutowanie problemu uzasadnia rozwazenie modelu CHEER:

(b~ (p,— ) +(1-a,)(i, —i;) ~ 1(0) (5.54)

w ktorego ramach mozna testowac restrykcje implikowane przez modele PPP
i UIP oraz analizowa¢ zalezno$ci przyczynowo-skutkowe zachodzace pomiedzy
kursem walutowym, cenami i stopami procentowymi. FLatwo jednoczes$nie
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zauwazy¢, ze relacja (5.54) odpowiada pierwszemu wektorowi kointegrujacemu
w scenariuszu REH5 (tab. 3.1).

Rozszerzenia modelu CHEER zaproponowano w pracach Juselius i Mac-
Donalda (2000, 2004, 2006) (por. takze: Juselius, 2006, rozdz. 21; Welfe i in.,
2006; Kebtowski i Welfe, 2010), a ich glownym celem byto wlaczenie do anali-
zy struktury czasowej stop procentowych oraz parytetu realnych stop procen-
towych (tzw. rownanie Fishera). Podobnie jak w modelu (5.54) punktem wyj$cia
jest parytet sity nabywczej walut i nieubezpieczony parytet stop procentowych,
tym razem zdefiniowany dla oprocentowania obligacji dtugoterminowych o ter-
minie zapadalnosci t +L:

E (b, )-b =i —i" (5.55)

Zgodnie z modelami czasowe] struktury stop procentowych stopy dlugo-
terminowe sg $rednig wazona biezacej stopy procentowej i oczekiwanych stop
oprocentowania aktywow krotkoterminowych, co implikuje stacjonarnosc¢ relacji
pomigdzy oprocentowaniem krotko- i dtugoterminowym:

(=)~ 10) i (" —i*)~1(0) (5.56)

gdzie S oznacza termin zapadalno$ci aktywoéw krotkoterminowych. Z kolei
parytet realnych stop procentowych zachodzi, gdy:

(=)~ 10 (5.57)

gdzie:

rtL = itL —-E(Ap.)/L,

=i —E(Ap )/ L.

Idea rozwiazania zaproponowanego przez Juselius i MacDonalda (2000,
2004, 2006) jest analogiczna do podejscia zastosowanego w przypadku niesta-
cjonarnosci realnego kursu walutowego i niestacjonarnosci roznicy pomiedzy
krajowg 1 zagraniczng stopg procentowa (5.52). W odniesieniu do oczekiwan
kursowych przyjmuje si¢ zatozenie, ze oczekiwana zmiana nominalnego kursu
walutowego jest liniowg kombinacja relatywnej inflacji, dysparytetu nominal-
nych stop procentowych dla aktywow o krotkim terminie zapadalnosci i odchy-
len kursu nominalnego od $ciezki wyznaczanej przez relatywne ceny:

Et (Ale) =-00, +, Et (Ale - Ap:u) + a)3Et (its+1 - Itisl) (558)
gdZie: Et (Ale) = Et (bt+1) - bt :
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Rownanie (5.58) koresponduje bezposrednio z pierwszym wektorem kointe-
grujacym W scenariuszu IKE6, jednak jego operacjonalizacja wymaga przyjecia
dodatkowego, ale w $wietle koncepcji IKE mato krepujacego zatozenia o rowno-
$ci stopni zintegrowania proceséw generujacych E (b,,), b., i b . Uwzgle-
dniajac zatem, iz E (Ab,,) ~ 1(0), system faczacy mechanizmy opisywane przez
modele PPP, UIP, czasowa strukture stop procentowych i tozsamos¢ Fishera
mozna zapisa¢ nastepujaco:

(_a)lqt T, (Apt - Apt*) + @, (its - It*s) - (itL - I:L)) ~1 (0) (5-62)
a korespondujacy z nim model CHEER:
Yo =[G, AP, Ap", %1704, 075 T (5.63)

Zaleznosci parytetowe — PPP, UIP, struktura terminowa stop procentowych
oraz rownanie Fishera — sg szczegélnymi przypadkami modelu (5.62), a ich
zgodnos$¢ z informacja zawarta w szeregach czasowych moze by¢ testowana.
W przypadku odrzucenia hipotez o skointegrowaniu zmiennych w ramach
rozdzielnie rozwazanych zaleznos$ci parytetowych istnieje mozliwos¢ analizy
stacjonarnosci ich kombinacji. Mozliwe jest rowniez prowadzenie szczegotowej
analiz kierunku zalezno$ci przyczynowo-skutkowych wigzacych zmienne.

Podsumowanie

Niezaleznie od faktu, ze w analizach teoretycznych modele parytetu sily
nabywczej walut i nieubezpieczonego parytetu stop procentowych znajduja
zazwyczaj interpretacj¢ rownan opisujacych wahania kursow walutowych w dtu-
gim i krotkim okresie, jednoczesne uwzglednienie w analizach kointegracyj-
nych zmiennych obecnych w obu relacjach parytetowych nie jest warunkiem
wystarczajacym identyfikacji trajektorii rtownowagi, wzdluz ktorej beda przebie-
ga¢ dostosowania kursu walutowego. Przeprowadzona wyzej dyskusja pozwala
wskaza¢ trzy powazne trudno$ci napotykane przy konstrukcji modelu CHEER
wigzacego w jeden system modele PPP i UIP.

1. Przyczyna niemoznosci identyfikacji warunkéw rownowagi kursu walu-
towego moga by¢ wahania ryzyka walutowego, ktore nie zostato zdyskontowane
w wahaniach nominalnych stop procentowych. Rozszerzenie modelu CHEER
0 dodatkowe zmienne aproksymujace ,nadwyzkowe” fluktuacje premii za
ryzyko nie jest zadaniem trywialnym. Analiza modelu C-CAPM wskazuje, ze
w przypadku rozwazenia tylko nieco bardzie ztozonych funkcji uzyteczno$ci
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reprezentatywnego konsumenta okreslenie listy zmiennych aproksymujacych
premi¢ za ryzyko jest problematyczne. Alternatywne rozwigzanie polega na
wykorzystaniu bezposrednich miar ryzyka walutowego (np. wycen kontraktow
CDS, Credit Default Swap; szersza dyskusja w rozdz. VI), ale i w tym przypad-
ku otwarty pozostaje problem identyfikacji determinant rynkowych miar ryzyka
walutowego.

2. Rownie powazne problemy wigzg si¢ z wyborem termindéw zapadalno$ci
instrumentow finansowych, ktérych oprocentowanie jest wykorzystywane
w réwnaniu UIP. Przeglad literatury wskazuje, ze czesciej rekomendowane jest
uzycie oprocentowania dlugoterminowego, jednak najnowsze badania modelu
nieubezpieczonego parytetu stop procentowych prowadzg do przynajmniej
czesciowe] rewizji tezy, iz potwierdzenie hipotezy UIP jest mniej prawdopodo-
bne dla stop krotkoterminowych.

3. Uogolnienie specyfikacji modeli empirycznych poprzez jednoczesne
uwzglednienie oprocentowania instrumentéw finansowych o réznych terminach
zapadalno$ci moze ulatwi¢ pozytywna weryfikacje hipotezy UIP, jednak wigze
si¢ z dodatkowymi zagrozeniami wynikajagcymi z niejawnego rozszerzenia anali-
zy na nieobserwowalng krajowg i zagraniczng premi¢ terminowa.



Rozdzial VI
MODEL CHEER KURSU ZY.OTY/EURO
W OKRESIE 1999:01-2011:06

Wprowadzenie

W drugim etapie empirycznej analizy kursu PLN/EUR podjeto probe
konstrukcji modelu CHEER. Podobnie jak w przypadku modelu parytetu sity
nabywczej walut badania prowadzono wariantowo. Po pierwsze, wstgpna anali-
za polegata na identyfikacji wtasnosci modeli CHEER dla pozioméw zmiennych
(model (5.48)) zawierajacych zamiennie dlugo- lub krotkoterminowe stopy
procentowe (trzymiesi¢gczne stawki rynku migdzybankowego lub oprocento-
wanie obligacji dziesi¢cioletnich). W obu przypadkach zbadano wlasnosci
modeli VEC-I(1) konstruowanych na podstawie prob 1999:01-2008:06
i 1999:01-2011:06 i dodatkowo wyrdzniono okres 1999:01-2009:09 co wynika-
fo z faktu, iz w modelu CHEER z krotkookresowymi stopami procentowymi
wyrazniejsze oznaki zmian strukturalnych wywotanych kryzysem subprime
zaznaczaja si¢ dopiero w ostatnim kwartale 2009 r. (Kelm, 2011). Po drugie,
uwage zwrocono na potencjalne symptomy obecno$ci zmiennych 1(2), czego
konsekwencjg bytaby konieczno$¢ oparcia badan na modelach VEC-I(2) lub
przeprowadzenia testow homogeniczno$ci dtugookresowej i — w przypadku jej
potwierdzenia — przeprowadzenie analizy kointegracyjnej 1(2)-w-1(1). Po trzecie,
nie wykluczono a priori, ze o wahaniach kursu ztotego wspotdecydowaty waha-
nia premii za ryzyko niezdyskontowanej w stopach procentowych. Przy wyborze
zmiennych aproksymujgcych ryzyko walutowe wykorzystano wyniki wczesnie;j-
szych badan empirycznych zawartych m.in. w pracach Kelma i Bezy-Bojanow-
skiej (2005), Kelma (2010a, 2010b i 2011) oraz w pracach Begzy-Bojanowskiej
(2008, 2009) i Bezy-Bojanowskiej i MacDonalda (2009). Empiryczne potwier-
dzenie znalazta formutowana w niektorych z tych prac hipoteza, zgodnie z ktora
wahania ryzyka walutowego moga by¢ reprezentowane przez wahania krétkoter-
minowego dlugu sektora rzadowego. Zweryfikowano takze hipoteze o zalezno-
sci realnego kursu PLN/EUR od wahan ryzyka globalnego.
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1. Empiryczne modele CHEER - przeglad i dyskusja

Przeglad badah empirycznych prowadzi do wniosku, ze konstrukcja modeli
CHEER obejmuje zazwyczaj dwa etapy. W pierwszym testowane sg zaleznosci
parytetowe, tj. modele PPP i UIP, hipoteza EHTS i parytet realnych stop procen-
towych. W przypadku niezgodno$ci modeli teoretycznych z informacjg zawartg
w probie testuje si¢ stacjonarnosci kombinacji liniowych zwiazkéw wynikaja-
cych z modeli teoretycznych. Analiza jest prowadzona przy ustalonym uprzed-
nio rzedzie kointegracji, a restrykcje sa nakladane jednocze$nie na wszystkie
wektory kointegrujace. W drugim etapie dokonuje si¢ strukturalizacji relacji
rownowagi, ktora polega na naktadaniu na kolejne wektory kointegrujace tych
restrykcji, ktore nie zostaty odrzucone w etapie pierwszym.

Skutki zastosowania powyzszej strategii sa do$¢ zaskakujace, gdyz wyniki
badan empirycznych wskazuja, ze moze ona prowadzi¢ do konstruowania mode-
li, w ktérych kurs walutowy okazuje si¢ zmienng stabo egzogeniczna lub tez
precyzja oszacowan parametrow korekty bledem w rownaniach kursu waluto-
wego jest na tyle mata, Zze uzasadnia pytanie o to, czy modele CHEER rzeczy-
wiscie pozwalajg na identyfikacj¢ i kwantyfikacj¢ takich wektoréow kointegruja-
cych, ktore mozna interpretowaé w kategoriach rownan réwnowagi Kkursu
walutowego. W szczegolnos$ci badania Juselius i MacDonalda (2004) koncentru-
jace si¢ na powigzaniach finansowych pomiedzy gospodarkami USA i Japonii
sugeruja, ze w modelu obejmujagcym realny kurs walutowy JPY/USD (deflo-
wany indeksem CPI), rentownosci dziesiecioletnich obligacji oraz inflacje
mierzong stopami wzrostu cen konsumenta w Japonii i USA (proba miesigczna
1978:07-1998:01) kurs realny jest de facto zmienng stabo egzogeniczna.
W przypadku rozszerzenia modelu o krotkookresowe stopy procentowe mozliwa
jest jedynie identyfikacja dostosowan kurs realnego do Wektora komtegrujqcego
definiujacego z doktadnoscia do statej rownos¢ spreadow, i*—i° =i —i° + i,
przy czym, zwazywszy na liczebno$¢ wykorzystanych szeregdéw czasowych,
precyzja szacunku parametru korekty bledem nie jest przekonywajaca (iloraz
t =2,5) 1 moze prowadzi¢ do pytania o to, czy rozszerzony model CHEER jest
wlasciwym $rodowiskiem analizy kursu walutowego JPY/USD.

Znacznie bardziej obiecujace wyniki uzyskano w modelu wiazacym stopy
procentowe i kurs walutowy dla gospodarek Niemiec i USA (Juselius i MacDo-
nald, 2000). I w tym przypadku model z dlugoterminowymi stopami procento-
wymi moze budzi¢ zastrzezenia, ze wzgledu na mate ilorazy t zwigzane z ocena-
mi parametrow korekty bledem w roéwnaniu kursu realnego, ale wyniki estyma-
cji systemu rozszerzonego o oprocentowanie krotkoterminowe nie budza juz
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powazniejszych zastrzezen (t=3,5) — kurs marki wobec dolara USA dostoso-
wuje sie wzdluz wektora kointegrujacego opisujacego zwiazek kursu realnego
z dysparytetem stop procentowych, (i*—Ap)—(i"" —Ap’)+0,0096q~1(0).
W analizie powigzan finansowych pomiedzy gospodarkami Danii i Niemiec
Juselius (2006, rozdz. 21) konstruuje dwa analogiczne systemy CHEER na
podstawie proby kwartalnej 1997:1-2003:1. W obu przypadkach okazuje sig, ze
zadna ze zidentyfikowanych relacji kointegrujacych nie jest atraktorem dla
realnego kursu walutowego korony wobec marki niemieckiej.

Powyzsza krytyka modeli CHEER nie zmienia faktu, Ze s3 one wlasciwym
narzgdziem weryfikacji hipotez zaktadajacych prawdziwos$¢ relacji paryteto-
wych PPP, UIP, EHTS oraz réwnania Fishera i wtasnie taki jest cel budowy
wigkszo$ci empirycznych modeli CHEER. Implikacje stabej egzogenicznosci sg
jednak powazne: jesli pierwszy etap budowy modelu CHEER polega na poszu-
kiwaniu tych relacji parytetowych, ktore spetniaja warunek stacjonarnosci i kto-
re stajg si¢ w nastgpnym etapie skladowymi modelu CHEER, to trudnos$¢ ze
wskazaniem wektorow kointegrujacych bedacych atraktorami kursu walutowe-
go moze $wiadczy¢ o potrzebie rozszerzenia standardowych modeli CHEER
0 zmienne niosace dodatkowsa informacje¢ o wahaniach kursow realnych.

Przeglad literatury wskazuje, ze premia za ryzyko jest rzadko uwzgledniana
w modelach CHEER explicite. Potozenie akcentu na potencjalng role ryzyka
walutowego w objasnieniu wahan kursu walutowego wymaga uzupelnienia
dyskusji poswieconej modelom UIP i CHEER o kilka dodatkowych watkow.

Najpowazniejsza watpliwos¢ jaka mozna sformutowaé w odniesieniu do
empirycznych modeli CHEER wynika z faktu, Ze rozszerzenie analizy na hipo-
teze czasowej struktury stop procentowych i jednoczesne pominigcie premii za
ryzyko moze uniemozliwi¢ identyfikacje wektora kointegrujagcego opisujacego
warunki rownowagi kursu walutowego. Uzasadnienia dla takiej tezy dostarcza
analiza tozsamos$ci (5.43) wigzacej wahania premii terminowej z wahaniami
dhugo- i krotkookresowej premii za ryzyko (por. Kelm, 2011). Przyjmujac
zalozenie o pomijalnych wahaniach premii terminowej za granicg @ - latwo
zauwazyC, ze rownowazna ze spetieniem EHTS stacjonarnos¢ krajowej premii
terminowej implikuje stacjonarno$¢ dtugo- i krotkookresowej premii za ryzyko
lub tez ich wzajemne skointegrowanie. W pierwszym przypadku (stacjonarnosé¢
A, 1 A,s) nieuwzglednienie premii za ryzyko nie powoduje zadnych
konsekwencji, a kurs walutowy moze by¢ modelowany alternatywnie dla stop
dhugo- i krotkoterminowych. Takze w drugim przypadku wybor miedzy stopami
dhugo- i krotkoterminowymi nie jest istotny — pierwszorzgdnego znaczenia
nabiera aproksymacja ryzyka, ktéorego zmiany w obu horyzontach czasowych sa
indukowane przez ten sam trend stochastyczny. Analiza komplikuje sig¢, gdy
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zgodnie z wynikami relacjonowanymi przez Bekaerta i in. (2007) rozwazy¢
niespetnienie EHTS, tj. niestacjonarno$¢ premii terminowej @ ~. Mozliwe sa
wowczas trzy warianty: (i) niestacjonarno$¢ premii za ryzyko w krotkim okresie
i jej stacjonarno$¢ w okresie dtugim, (ii) stacjonarno$¢ premii krotkookresowej
i niestacjonarno$¢ w okresie dlugim oraz (iii) niestacjonarno$¢ ryzyka w obu
horyzontach czasowych przy jednoczesnym braku ich skointegrowania. Jesli
celem analizy jest konstrukcja modelu, w ktorym mozliwe bedzie zidentyfiko-
wanie warunku rownowagi kursu walutowego, to wariantach (i) i (ii) analiza
moze zosta¢ zredukowana do wyboru miedzy modelem CHEER z dtugo- lub
krotkoterminowymi stopami procentowymi i stacjonarng premig za ryzyko.
Rozszerzenie modelu CHEER polegajace na jednoczesnym uwzglednieniu hipo-
tezy EHTS nie bedzie wowczas warunkiem identyfikacji rownania rowno-wagi
kursu walutowego. W wariancie (iii), gdy dtugo- i krétkookresowa premia za
ryzyko sa niestacjonarne i nie wiaze ich relacja kointegracyjna, rozszerzenie
analizy UIP na hipotez¢ terminowej struktury stop procentowych jest rowno-
wazne rozszerzeniu implicite modelu CHEER o dwie nieobserwowalne charak-
terystyki ryzyka. W takim przypadku witasciwa aproksymacja tych ostatnich jest
warunkiem koniecznym konstrukcji modelu kursu walutowego zgodnego z mo-
delem UIP i pozytywnej weryfikacji EHTS.

Powyzsze rozwazania pozwalaja wskaza¢ dwa kluczowe obszary badan
modeli CHEER kursu PLN/EUR. Po pierwsze, rozstrzygni¢cia wymaga kwestia
wyboru pomigdzy dtugo- i krotkoterminowymi stopami procentowymi. Przeglad
empirycznych modeli CHEER kursu ztotego wskazuje, ze dysparytet dtugoter-
minowych stop procentowych jest zmienng czgsciej wykorzystywang do apro-
ksymacji mechanizméw decydujacych o przeptywach kapitatéw miedzynarodo-
wych (Welfe i in., 2006; Begza-Bojanowska, 2008, 2009; Be¢za-Bojanowska
i MacDonald, 2009, Kebtowski i Welfe, 2010, 2012, Wdowinski 2010, 2011),
ale mozna jednocze$nie wskaza¢ badania, w ktorych identyfikowane sg rowna-
nia rownowagi wiazace kurs ztotego z krotkoterminowymi stopami procentowy-
mi i aproksymantami ryzyka walutowego (Przystupa, 2002, Kelm i Bgza-Boja-
nowska, 2005, Kelm i Karp, 2005 oraz Kelm, 2010a, 2010b, 2011). Po drugie,
waznym punktem w dyskusji jest problem aproksymacji ryzyka walutowego.
Whiosek 0 oddziatywaniu ryzyka na realny kurs PLN/EUR formutuja takze
Kebtowski i Welfe (2012) oraz Kebtowski (2012), ktorzy w modelu CHEER
z dtugoterminowymi stopami procentowymi wahania premii za ryzyko aproksy-
muja wycenami kontraktéw CDS (Credit Default Swap). Prezentowana w dal-
szej czeéci rozdzialu dyskusja (punkt 3) wskazuje jednak na mozliwosé
przyjecia rozwigzan alternatywnych polegajacych na wykorzystaniu modeli
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wyceny aktywow i powigzania wahan ryzyka z tymi zmiennymi makroekono-
micznymi, na ktére moze oddziatywa¢ polityka monetarna, a przede wszystkim
— polityka fiskalna.

2. Model CHEER kursu zloty/euro — wstepne wyniki

Empiryczng analiz¢ modelu CHEER kursu PLN/EUR przeprowadzono
wariantowo. Rozwazono alternatywne proby obejmujace okresy 1999:01
—2008:06, 1999:01-2009:09 i 1999:01-2011:06. Przyczyny podj¢cia badan mo-
delu CHEER w probie 1999:01-2008:06 sg klarowne: przedstawiona w rozdziale
IV analiza kointegracyjna modelu PPP wskazuje na obecnos¢ pierwiastkow
wybuchowych (tab. 4.8), wigc rozszerzenie modelu y,, =[b, p", p™ ;] 0 sto-
py procentowe i ponowna analiza modutéw najwigkszych pierwiastkow macie-
rzy stowarzyszonej (4.19) jest najprostszym sposobem identyfikacji potencjal-
nych przyczyn niespelnienia parytetu zlotego wzgledem euro przed kryzysem
subprime. Wyro6znienie proby 1999:01-2009:09 jest z kolei motywowane
wynikami prac Kelma (2010a, 2011), w ktorych oceny parametréw rownowagi
w modelu CHEER z krétkoterminowymi stopami procentowymi i premig za
ryzyko okazaly si¢ stabilne niezaleznie od objecia badaniami dostosowan ma-
jacych miejsce w apogeum kryzysu subprime.

W badaniach wykorzystano stopy procentowe reprezentowane przez
(i) oprocentowanie obligacji dziesiecioletnich w Polsce i w strefie euro (dalej
odpowiednio: i* i i) oraz (ii) trzymiesieczne stopy rynku miedzybankowego
WIBOR 3M i EURIBOR 3M (i®,i"®). Analizie poddano wezsza specyfikacje
modelu CHEER:

y(m) :[bl pr p*Tfi ai*; l(’k)], (61)
gdzie:

i=InL+1/1200),

i"=In@+17/1200,

I, I” — nominalne stopy procentowe od aktywoéw denominowanych w zto-
tych i w euro (%, stopy roczne),

1., — Wektor zmiennych deterministycznych.

Stopy dlugo- i krotkoterminowe uwzgledniono zamiennie. Przyjecie takiego
rozwigzania uzasadniaja wnioski z dyskusji przeprowadzonej w rozdziale V.
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Rysunek 6.1. Dilugoterminowe nominalne roczne stopy procentowe w Polsce i strefie euro,
1995:01-2011:06
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Rysunek 6.2. Krotkoterminowe nominalne roczne stopy procentowe w Polsce i strefie euro,
1995:01-2011:06
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Rysunek 6.3. Dysparytety krotko- i dtugoterminowych nominalnych rocznych stop procentowych
w Polsce i strefie euro, 1995:01-2011:06

Zanalizowano réwniez warianty modeli VEC zawierajace w przestrzeni
kointegrujacej wyraz wolny lub trend deterministyczny. Przestanki przemawia-
jace za poszerzaniem modeli VEC o trend wskazano juz w rozdziale IV.
W rozwazanym tutaj modelu CHEER kursu PLN/EUR dodatkowe uzasadnienie
obecnosci trendu wynika z pordwnania wahan dtugo- i krotkoterminowych stop
nominalnych w Polsce (i, i°®) i w strefie euro (i™,i™, rys. 6.1-6.2) oraz dys-
parytetow dtugo- i krotkoterminowych nominalnych stép procentowych i~ —i™
i i°—i" (rys. 6.3).

Analiza graficzna pozwala sformutowac¢ trzy podstawowe wnioski:

1) w rozwazanym okresie obserwowane sa procesy konwergencji nominal-
nej — oprocentowanie aktywoéw denominowanych w ztotych zbiega do oprocen-
towania papierow warto$ciowych emitowanych przez kraje strefy euro;

2) o zmienno$ci relatywnych nominalnych stép procentowych decyduja
glownie fluktuacje stop procentowych w Polsce i jedynie w poczatkowej fazie
kryzysu subprime obserwowany jest glebszy spadek oprocentowania krétkoter-
minowego w strefie euro;

3) w rozwazanej probie roznica (i —i")—(i® —i") rosnie, a to oznacza, ze
mozliwos$¢ konstrukcji modelu opisujacego kurs walutowy jako funkcje wytacz-
nie dysparytetu, na przyktad, stop dtugoterminowych bedzie oznaczaé niemoz-
no$¢ konstrukeji modelu VEC ze stopami krotkoterminowymi bez trendu deter-
ministycznego.
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Tabela 6.1a. Model VAR (6.1), y,, =[b,p", p™,i",i™; 4] : zmienne zero-jedynkowe, diagnos-
tyki i dtugos¢ opdznienia; 1999:01-2011:06

Ab Ap' Ap™T Ai* AP
Zmienne - (09:02-09:03) (03:04) (99:12) (10:05)
sztuczne (09:07) (06:09) (00:05) (11:02)
(08:08) (01:10)
(09:09)
Diagnostyki: model VAR(3) ze zmiennymi zero-jedynkowymi:
DH 0,032 0,270 0,133 0,012 0,464
AR AR(1)=0,515 AR(2)=0,873 AR(3)=0,280 AR(4)=0,713
ARCH ARCH(1)=0,495 ARCH(2)=0,039
Dtugo$¢ opoznienia VAR(S):
SBIC HQC VAR(S) vs. AR(1) AR(s)
VAR(s+1)
VAR(5) —60,74 —63,30 - 0,451 0,797
VAR(4) —61,37 —63,62 0,117+ 0,344 0,568
VAR(3) -61,91 —63,86 0,009 0,106 0,232
VAR(2) 62,38+ —64,02+ 0,000 0,213+ 0,301+
VAR(1) 61,65 —62,99 0,000 0,000 0,000

Objasnienia: AR(S) — test LM autokorelacji rzedu s, ARCH(s) — test LM efektu ARCH rzedu
s, DH — test Doornika-Hansena normalno$ci sktadnika losowego. Dla testow AR(s), ARCH(s)
i DH podano graniczne poziomy istotnoéci (p-values). Gwiazdkami wyrdzniono najmniejsze
warto$ci kryteriow SBIC i HQC i najwigksze (wzglednie: satysfakcjonujaco duze) graniczne
poziomy istotnosci w testach dlugosci op6znienia i testach autokorelacji sktadnika losowego.

Wstepny etap analizy kointegracyjnej modelu CHEER mial charakter
standardowy i polegal na konstrukcji wyjsciowych modeli VAR (6.1), gdzie
i={i*,i%}, i ={",i"}, . ={u 1}, z mozliwie krotkimi listami zmiennych sztu-
cznych, optymalnymi opdznieniami i satysfakcjonujgcymi wiasnosciami sktad-
nikow losowych. Wyniki przedstawione w tabelach 6.1a i 6.1b sg reprezentatyw-
ne dla tego etapu badan.

Lista zmiennych zero-jedynkowych w réwnaniach cen krajowych i zagra-
nicznych zawiera — w przyblizeniu — zmienne sztuczne uwzglednione w modelu
PPP (por. tab. 4.7). Roznice sg dwie. Po pierwsze, w alternatywnych wariantach
modelu UIP (6.1) zbedne okazuje sie¢ wyrdznienie apogeum kryzysu subprime
W rownaniu inflacji w strefie euro w okresie 2008:08—-2009:01, ale nadal niezbe-
dne jest uwzglednienie obserwacji nietypowej w sierpniu 2008. Po drugie,
konieczna jest eliminacja duzej reszty empirycznej we wrzesniu 2009, ktora
podobnie jak w przypadku zmiennych zero-jedynkowych 2003:03 i 2006:09
trudno powiaza¢ z okreslonym wydarzeniem gospodarczym.
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Tabela 6.1b. Model VAR (6.1), Y, =[b, p", p™",i%,i"*; 4] : zmienne zero-jedynkowe, diagnos-
tyki i dtugos¢ opdznienia; 1999:01-2011:06

Ab ApT Ap” Ai® AP
Zmienne - (09:02-09:03) (03:04) (99:10 (08:01)
sztuczne (09:07) (06:09) (00:01-00:02) (08:11)
(08:08) (01:12)
(09:09)
Diagnostyki: model VAR(3) ze zmiennymi zero-jedynkowymi:
DH 0,201 0,235 0,004 0,012 0,032
AR AR(1)=0,130 AR(2)=0,780 AR(3)=0,475 AR(4)=0,077
ARCH ARCH(1)=0,113  ARCH(2)=0,243
Dtugo$¢ opoznienia VAR(S):
SBIC HQC VAR(S) vs. AR(1) AR(s)
VAR(s+1)
VAR(5) —61,89 —-64,51 - 0,036 0,060
VAR(4) —62,36 —64,68 0,000 0,035 0,012
VAR(3) —-63,06 —65,07* 0,562+ 0,112+ 0,398+
VAR(2) —63,35+ —65,06 0,000 0,023 0,005
VAR(1) 61,57 —62,97 0,000 0,000 0,000

Objasnienia: jak do tab. 6.1a.

Analiza zmiennych zero-jedynkowych w rownaniach krajowych i zagra-
nicznych stop procentowych pozwala stwierdzi¢, ze konieczno$¢ eliminacji
duzych reszt empirycznych pojawia si¢ niemal doktadnie w tych okresach,
w ktérych nastgpowaly zmiany stop procentowych Narodowego Banku Polskie-
go i Europejskiego Banku Centralnego (por. rys. 6.4-6.5). Uwzglednienie
zmiennych sztucznych w réwnaniach Ai" oraz Ai® okazuje si¢ niezbedne na
poczatku proby, gdy miaty miejsce znaczace zmiany stop procentowych NBP,
oraz w koncu analizowanego okresu, gdy zaznaczaty si¢ skutki kryzysu subpri-
me. Duze reszty empiryczne w rownaniu oprocentowania krajowych obligacji
dtugoterminowych w grudniu 1999 i w rownaniu stawek WIBOR 3M w paz-
dzierniku 1999 nalezy wigza¢ z gwaltownymi zaciesnieniem polityki monetarnej
w listopadzie 1999 r., gdy nastgpil wzrost oprocentowania kredytu redyskonto-
wego i lombardowego o 3,5 punktu procentowego. Dotaczenie zmiennej zero-
jedynkowej 2000:05 w réwnaniu stop dtugoterminowych i“ nie znajduje rownie
przekonywajacego wyjasnienia, ale juz w przypadku stop krotkoterminowych
obecno$¢ zmiennej 2000:01-2000:02 mozna powigza¢ z dostosowaniami i°
wywotanymi kolejnym wzrostem stop banku centralnego o 1 punkt procentowy
w lutym 2000 r. Uwzglednienie zmiennych sztucznych 2001:10 i 2001:12
mozna roéwniez wigza¢ ze zmianami polityki monetarnej, tym razem jej
tagodzeniem. W szczegélnos$ci, nalezy przypomnie¢, ze w roku 2001 miato
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miejsce pie¢ istotnych obnizek stép procentowych banku centralnego lacznie
0 10 punktéw procentowych, po ktéorych w styczniu 2001 r. nastapila kolejna
obnizka o 2 punkty procentowe. Jesli zatem przyjac, ze skala poluzowania poli-
tyki monetarnej byta na tyle duza, ze nie zostata odpowiednio szybko zdyskon-
towana w stopach rynkowych, obecno$¢ obu wymienionych wyzej zmiennych
sztucznych wydaje si¢ akceptowalna.
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Rysunek 6.4. Stopy procentowe NBP oraz dlugo- i krétkoterminowe stopy procentowe w Polsce,
1999:01-2011:06

Uzasadnienie rozszerzen rownan zagranicznych ditugo- i krotkotermino-
wych stép procentowych Ai’" oraz Ai"® o zmienne zero-jedynkowe nie jest tak
klarowne, cho¢ nalezy zwroci¢ uwage, ze trzy sposrod czterech zmiennych
sztucznych stuzg do uwzglednienia obserwacji nietypowych w okresie kryzysu
subprime w latach 2008-2011. Co wigcej, obecnos¢ dwoch sposrod nich mozna
powigzaé ze zmianami polityki ECB. Zmienna 2008:11 wyr6znia poczatek trwa-
jacej od pazdziernika 2008 r. do maja 2009 r. sekwencji obnizek stop procento-
wych ECB, przy czym najgtebsza korekta oprocentowania operacji refinansuja-
cych (main refinancing operations) miata miejsce w grudniu 2008 r. (spadek
00,75 punktu procentowego). Podobnie mozna uzasadni¢ obecno$¢ zmiennej
sztucznej dla lutego 2011 r., gdy nastapito zacieSnienie polityki monetarnej
w strefie euro.

Podsumowujac przedstawiong analize nalezy zauwazy¢, ze lista zmiennych
zero-jedynkowych jest stosunkowo dtuga (goérne panele tab. 6.1a i 6.1b), ale
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jednoczes$nie argumenty uzasadniajace ich uwzglednienie w modelu VAR (6.1)
sa przekonywajace. Po pierwsze, pomijajac zmienne ,,migawkowe” 2009:02
—2009:03 i 2000:01-2000:02 (blip dummies) tatwo zauwazy¢, ze obecnos¢ 3—4
zmiennych sztucznych w rownaniach krajowych stop procentowych i° mozna
fatwo powiaza¢ z glgbszymi korektami polityki monetarnej i tylko zmienna
zero-jedynkowa dla wrze$nia 2009 r. w réwnaniu inflacji krajowej Ap' jest
dotaczana ad hoc. Po drugie, wigkszo$¢ zmiennych zero-jedynkowych, ktorych
obecnos$¢ trudno powiazaé ze szczegdlnymi, gwattownymi zdarzeniami gospo-
darczymi, wystepuje w réwnaniach inflacji i nominalnych stop procentowych
w strefie euro. Poniewaz szczegdtowa identyfikacja determinant i”° i Ap™ nie
jest celem konstrukcji modelu CHEER, obecno$¢ 6 zmiennych sztucznych
zapewniajacych pozadane wiasnoéci sktadnikoéw losowych w rownaniach Ai™
i A’°p™ nie powinno budzi¢ powazniejszych zastrzezen.

(o] o — N [a2] < [Te) © ~ [ce] [o2] o —
(2] o o o o o o o o o o — —
(=] o o o o o o o o o o o o
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Rysunek 6.5. Stopy procentowe EBC oraz dtugo- i krotkoterminowe stopy procentowe w strefie
euro, 1999:01-2011:06

Wskazania kryteriow SBIC i HQC oraz wyniki testow autokorelacji sktad-
nikow losowych w modelu z dlugoterminowymi stopami procentowymi jedno-
znacznie sugeruja wybor modelu VAR z dwoma opdznieniami, S =2, jednak
testy zagniezdzone restrykcji zerowych wskazuja model z S =4 (tab. 6.1a,
dolny panel). W modelu zawierajacym krotkoterminowe stopy procentowe
powyzsza niespojno$¢ nie jest obecna, gdyz tylko kryterium Schwarza sugeruje
jedno opdznienie w modelu VAR, podczas gdy pozostate diagnostyki wskazuja
na wybdr modelu z dwoma opdznieniami. Ostatecznie w obu wariantach modelu
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UIP przyjeto S =3. Wiasnosci stochastyczne alternatywnych wariantow modelu
(6.1) okazuja si¢ satysfakcjonujace. Testy autokorelacji i heteroskedastycznosci
nie daja podstaw do odrzucenia hipotez zaktadajacych sferycznos$¢ sktadnikow
losowych, ale testy Doornika i Hansena DH odrzucaja normalno$¢ reszt
W réwnaniach krajowych stép procentowych Ai‘ i Ai® oraz w réwnaniu kursu
nominalnego Ab w modelu VAR z dtugoterminowymi stopami procentowymi.
Konsekwencje niespetnienia zatozen normalnosci sktadnika losowego sg znacz-
nie mniej grozne w pierwszych dwoch przypadkach, gdyz wynikaja z leptokur-
tycznos$ci reszt. Problem jest nieco powazniejszy w rownaniu kursu nominalne-
go, w ktorym reszty wykazuja niewielka skosnos$¢. Usunigcie tej ostatniej za
pomoca zmiennych sztucznych jest skrajnie problematyczne, gdyz wymagatoby
dotaczenia okoto 10 dodatkowych zmiennych zero-jedynkowych. Poniewaz
graniczny poziom istotnosci w tescie DH (0,032) jest nieznacznie mniejszy od
standardowej wartosci 0,05, w dalszych badaniach rozwazano wyltacznie system

VAR z lista zmiennych sztucznych ograniczong do wyrdznionymi w tabelach
6.1a—6.1b.

Tabela 6.2. Moduly najwickszych pierwiastkow charakterystycznych i testy kointegracji w mode-
lach VAR (6.1)

I Préba: Y =D, p’, p*T,iL,i*L,l('k)]' \Y,
u 1999:01-2008:06  1,0362* 0,9977 0,9586 0,9586 0,8550 -
-2009:09 0,9731 0,9731 0,9536 0,9536 0,8493 1-2
-2011:06  0,9999 0,9561 0,9515 0,9515 0,8268 1-3
t 1999:01-2008:06  1,0427* 0,9505 0,9505 0,8809 0,8809 -
-2009:09 0,9626 0,9554 0,9554 0,9071 0,9071 1-2
-2011:06 0,9536 0,9536 0,9341 0,9189 0,8607 1
o Préba: Y =MD, P", P75, T Vv
u 1999:01-2008:06  1,0451* 0,9972 0,9543 0,9453 0,9453 -
-2009:09 1,0106* 0,9028 0,9028 0,9329 0,9329 1-3
-2011:06  1,0045* 0,9881 0,9881 0,9251 0,9251 1-2
t 1999:01-2008:06  1,0576* 0,9777 0,9387 0,9387 0,6984 -
-2009:09 1,0053~* 1,0053 0,9313 0,9313 0,8856 1
-2011:06  0,9968 0,9968 0,9362 0,9362 0,8747 1

Objasnienia: gwiazdkami wyrdézniono pierwiastki wybuchowe. W kolumnie oznaczonej sym-
bolem V podano liczbe wektorow kointegrujacych identyfikowanych za pomoca testu kointegracji
Trace oraz testu Trace z matoprobkowa korektg Bartletta.

W tabeli 6.2 zestawiono warto$ci modulow 5 najwickszych pierwiastkow
charakterystycznych macierzy stowarzyszonych i skrécona informacje o liczbie
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wektorow kointegrujacych w modelach VAR konstruowanych dla trzech wyréz-
nionych wyzej okresow. Wnioski sg jednoznaczne.

W modelach konstruowanych na podstawie prob nieobejmujacych kryzysu
subprime obecne s3 pierwiastki wybuchowe. Wnioski ptynace z analizy modeli
wykorzystujacych probg 1999:01-2009:09 sa niejednoznaczne, ale wykorzysta-
nie danych obejmujacych caly analizowany okres 1999:01-2011:06 pozwala na
konstrukcje systemoéw VAR, w ktorych procesy eksplozywne sa juz nieobecne.
Ten ostatni wynik mozna odczytywac jako posrednie potwierdzenie sformuto-
wanej wczesniej tezy, iz wywolane kryzysem subprime dostosowania kursowe
moglo mie¢ w znaczniej mierze charakter procesu rownowazacego system po
okresie zdominowanym przez anomali¢ aprecjacyjng. Uwagg zwraca jedno-
czesnie fakt, ze liczba wektoréw kointegrujacych w modelach VEC-I(1) z tren-
dem deterministycznym w przestrzeni kointegracyjnej jest mniejsza od liczby
relacji réwnowagi identyfikowanych w analizach scenariuszy CVAR przy
zatozeniach REH i IKE (rozdziat 111, tab. 3.1, warianty REH5 i IKE6). Dlatego
tez punktem wyjscia dalszych analiz empirycznych byt model VAR z dlugo-
terminowymi stopami procentowymi bez trendu:

Yom =[0, 7, P 1507 4] (6.2)
cho¢ jednocze$nie prowadzono badania modelu:
Y =00, 0", P15 5T (6.3)

o czym zadecydowaly wyniki testow wykluczenia trendu z przestrzeni kointe-
gracyjnej (exclusion test, Dennis, 2006, s. 72-72). Dla V =1, 2 i 3graniczne po-
ziomy istotnosci wynoszg odpowiednio 0,153, 0,161 i 0,103, wigc usunigcie
trendu z przestrzeni kointegracyjnej nie jest do konca oczywiste.

2.1. Podejscie standardowe — dlugoterminowe stopy procentowe

Wyniki testow kointegracji wskazuja, ze zalozenie obecnosci w modelu
VAR (6.2) trzech wektoréw kointegrujacych znajduje empiryczne potwierdze-
nie, gdy wnioskowanie jest oparte na standardowym tescie $ladu (tab. 6.3).Gdy
uwzgledni¢ matoprobkowa korekte Bartletta, test kointegracji daje podstawy do
identyfikacji tylko jednego wektora kointegrujacego®.

tw biezacym podpunkcie dyskutowane sa wyniki uzyskane w probie 1999:01-2011:06.
Skrotowe oméwienie wynikow uzyskanych w probie 1999:01-2009:09 przedstawiono w kofico-
wym fragmencie punktu 2.1.
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Ostatecznie analize kointegracyjna przeprowadzono dla V =2. Za takim
rozwigzaniem przemawia — przynajmniej w pierwszym przyblizeniu — fakt, ze
modele CHEER s3 definiowane dla dwoch warunkow rownowagi dtugookreso-
wej, PPP i UIP. Scenariusze CVAR wskazuja wprawdzie, ze w przypadku
obecnosci zmiennych 1(2) nalezy rozwazy¢ model VEC z trzema wielomiano-
wymi wektorami kointegrujgcymi, jednak ostateczna struktura modelu CHEER
jest wypadkowa nie tylko zatozef racjonalnych oczekiwan REH lub oczekiwan
IKE, ale rowniez (przyjmowanego implicite) zatozenia o braku skrajnych roznic
pomigdzy rozmiarami gospodarki krajowej i zagranicznej. To ostatnie zalozenie
nie jest spetnione w modelach kursu ztotego wzgledem euro. Jesli zatem dosto-
sowania zagranicznych cen i/lub stop procentowych przebiegaja wzdhuz trajek-
torii niemozliwych do zidentyfikowania w ramach systemu VAR (6.2) i nie jest
mozliwa identyfikacja rownan rownowagi dla zmiennych zagranicznych o struk-
turach bezposrednio odpowiadajacych rownaniom (3.72b) i (3.75b), to obecnos¢
dwodch wektorow kointegrujacych w modelu VAR (6.2) nie jest sprzeczna
z wnioskami ptyngcymi z analiz scenariuszy REHS 1 IKE6.

Tabela 6.3. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VAR (6.2), 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) /w’*x|
0 101,15 87,31 0,000 0,003 0,9999
1 58,43 46,35 0,013 0,176 0,9561
2 33,25 23,03 0,068 0,493 0,9515
3 13,48 7,93 0,301 0,792 0,9515
4 3,47 0,87 0,487 0,949 0,8268

Objasnienia: (B) wyrdznia wariant testu Trace z matoprobkowa korekta Bartletta.

Przy zatozeniu V =2 przeprowadzono (i) test restrykcji proporcjonalnosci
kursu nominalnego, cen krajowych i cen zagranicznych, a nast¢pnie rozwazono
dodatkowo (ii) restrykcje symetrii nominalnych stop procentowych. W pierw-
szym przypadku graniczny poziom istotnosci wynosi 0,182 (0,437 po uwzgle-
dnieniu korekty Bartletta), za§ w drugim nadal ksztattuje si¢ powyzej wartosci
uznawanych za graniczne (0,130 i 0,408 w tescie z korekta Bartletta). Przy
zatozeniu nieobecnosci zmiennych I(2) uzasadnione jest zatem rozwazenie
dwoch réwnan o strukturze zblizonej do rownania CHEER (5.53) lub — réwno-
waznie — pierwszego warunku rownowagi w scenariuszu REHS5 (tab. 3.1):

b=p" —p" -4049(G"-i")+ 4 (6.4)
p'=p" +b+7.878(" —i")+ 4, (6.5)
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Oceny parametréw korekty btedem wskazuja, ze kurs walutowy dostosowuje si¢
do relacji (6.4) w tempie 5,1% odchylenia b od $ciezki (6.4) w miesigcu poprze-
dnim (ECT(Ab)=-0,051, t=3,0), podczas gdy rownowazenie cen krajowych
wzdhuz trajektorii (6.5) przebiega znacznie wolniej, bo w skali 2,4% miesigcznie
(ECT(Ap")=-0,024,t=4,6).

Poniewaz kurs nominalny oscyluje wylacznie wzdtuz $ciezki (6.4), a rowna-
nie (6.5) identyfikuje trajektori¢ rownowagi cen, interpretacja wynikow analizy
kointegracyjnej wydaje si¢ — przynajmniej w pierwszym przyblizeniu — satysfak-
cjonujaca. O odrzuceniu modelu VEC-I(1) (6.2) decyduje rozktad reszt wyzna-
czanych z réwnan (6.4) i (6.5). Analiza wartosci ], Y | BomRy (rys. 6.6)
uzasadnia teze o obecnos$ci nie tylko symptomow 1(2) w resztach ,B\;(m) Ymye » ale
takze prowadzi do pytania o stacjonarnos¢ reszt S R, .

88885888828 g8zy8388588S o
SRNNNSNSNNRIIRNE HERERKSRSR8RKRKRER
-------- beta(1)'y(t) beta(1)'R1(t) -------- beta(2)'y(t) beta(2)'R1(t)

Rysunek 6.6. Relacje ﬂv’(m)y(m)t i ﬂ\:(m)th w modelu VEC-I(1) (6.2) z wektorami kointegrujacymi
(6.4)~(6.5), 1999:01-2011:06

Wyjasnienia tej ostatniej niepozadanej wtasnosci modelu dostarcza analiza
pierwiastkow charakterystycznych macierzy stowarzyszonej. Okazuje sig¢, ze
najwickszy niejednostkowy pierwiastek charakterystyczny w modelu VEC-1(1)
(6.2) ze strukturalizacja (6.4)—(6.5) lezy na zewnatrz kota jednostkowego, co
moze wyjasniaC obecno$¢ tagodnych trendéow wzrostowych w  relacjach
Bioy Yy 1 Bom Ry (pOr. rozdz. 1V, omowienie rys. 4.10). Uwzglednienie trendu
deterministycznego w przestrzeni kointegracyjnej, tj. zastapienie modelu (6.2)
modelem VEC-I(1) (6.3) z dwoma wektorami kointegrujacymi prowadzi do
usunigcia pierwiastka wybuchowego, jednak wlasnosci wynikowego systemu
nadal okazuja si¢ niesatysfakcjonujace. Przyczyng jest obecno$¢ znacznie
silniejszych niz w przypadku modelu (6.2) symptoméw obecnosci proceséw
stochastycznych 1(2).
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Tabela 6.4. Test kointegracji wielomianowej w modelu VEC-1(2) (6.3), 1999:01-2011:06
a. bez zmiennych zero-jedynkowych

v S, 3 2 1 0
2 80,38 56,49 39,97 31,13
(0,195) (0,377) (0,493) (0,443)
3 - 37,08 25,70 14,83
(0,419) (0,375) (0,595)
4 - - 12,79 4,68
(0,394) (0,648)

b. ze zmiennymi zero-jedynkowymi poza przestrzenia kointegrujaca

v S, 3 2 1 0
2 86,57 58,24 40,86 32,39
(0,077) (0,307) (0,448) (0,374)
3 - 38,62 24,05 15,33
(0,339) (0,479) (0,555)
4 - - 12,86 3,85
(0,388) (0,761)

Objasnienia: w tabeli podano wartosci sprawdzianéw testu Trace i graniczne poziomy istot-
nosci (w nawiasach).

Tabela 6.4 zawiera wyniki testow kointegracji w modelu VEC (6.3),
Y =0, P, p7,i%,i™;t]" przy zalozeniu obecnosci zmiennych I(2) oraz zato-
zeniu, zgodnie z ktorym liczba (wielomianowych) relacji kointegrujacych jest
niemniejsza niz 2. Testy kointegracji przeprowadzono w wariancie bez i ze
zmiennymi sztucznymi wyroéznionymi w tabelach 6.1a-6.1b . Wyniki sa spdjne
i uzasadniaja rozwazenie systemu VEC-I(2) z dwoma trendami stochastycznymi
1(2) oraz jednym autonomicznym trendem I(1).

Tabela 6.5. Graniczne poziomy istotnosci w testach homogenicznosci w modelu VEC-1(2) (6.3)
dlaV=2i$§,=2,1999:01-2011:06

Warunek konieczny Warunek dostateczny
Model bez zmiennych zero- 0,0232 (0,0312) 0,0307 (0,0312)
jedynkowych
Model ze zmiennymi zero- 0,1679 (0,0764) 0,1099 (0,0764)
jedynkowymi

Objasnienia: W nawiasach podano wyniki testow w modelu z trzema wielomianowymi wek-
torami kointegrujacymi (por. scenariusz IKEG; tabela 3.1).

Przedstawiona w rozdziale IV analiza kointegracyjna modelu PPP dobrze
ilustruje trudnosci napotykanych przy konstrukceji systemu VEC-1(2), w ktorym
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wielomianowe wektory kointegrujace miatyby interpretacje spojna ze wskaza-
niami modeli teoretycznych. Poniewaz struktura zalezno$ci migdzy zmiennymi
modelu VEC-I(2) (6.3) jest znacznie bardziej skomplikowana, naturalnym
rozwigzaniem jest uproszczenie analizy kointegracyjnej do przypadku modelu
1(2)-w-1(1). W tabeli 6.5 zestawiono wyniki testow warunku koniecznego i dos-
tatecznego homogenicznosci dlugookresowej kursu nominalnego, cen krajowych
i cen w strefie euro przy zatozeniu obecnosci dwoch trendoéw stochastycznych
I(2) oraz dwoch (co sugeruja testy kointegracji w modelu VEC-I(1)) lub trzech
(co jest spojne z analiza scenariuszy CVAR) wielomianowych wektorow kointe-
grujacych. We wszystkich przypadkach graniczne poziomy istotnosci okazuja
si¢ relatywnie mate, ale jednocze$nie na tyle duze, ze zastgpienie peinej analizy
I(2) uproszczong analizg (1) modelu

Yo =[a7, A", A7 0%, i8] (6.6)

mozna uzna¢ za dopuszczalne.

Korzysci wynikajace z zastapienia modelu VEC-1(1) (6.3) systemem VEC
ze zmiennymi I(1) (6.6) nie budza watpliwosci. Tabela 6.6 zawiera wyniki tes-
tow kointegracji oraz oszacowania 5 najwigkszych pierwiastkow charakterysty-
cznych macierzy stowarzyszonej w systemie (6.6). Wyniki sg jednoznaczne: oba
testy kointegracji wskazuja na obecnos¢ dwoch wektorow kointegrujacych, co
jest spdjne z obecnoscia trzech pierwiastkow jednostkowych, na ktora wskazuja
wartosci wlasne macierzy stowarzyszone;.

Tabela 6.6. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (6.6), 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) AZ’*X|
0 123,78 113,66 0,000 0,000 0,9587
1 67,78 62,64 0,011 0,037 0,9119
2 26,32 24,13 0,677 0,794 0,9119
3 10,09 9,37 0,885 0,918 0,7521
4 2,32 2,16 0,916 0,930 0,4593

Objasnienia: jak do tab. 6.3.

Zgodnie z naszkicowang wyzej strategia konstrukcji modelu CHEER punk-
tem wyjScia strukturalizacji zwigzkéw dhugookresowych byto zatozenie o dwdch
warunkach rownowagi, z ktorych pierwszy odpowiada — w uproszczeniu — hipo-
tezie parytetu sity nabywczej walut PPP dla cen towaréw tradables, drugi za$
reprezentuje mechanizmy opisywane przez model UIP. Analiza dostosowan «
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w systemie VEC bez restrykcji strukturalizujacych uzasadnia normalizacje
pierwszego wektora kointegrujacego wzgledem cen krajowych, drugiego za$
wzgledem realnego kursu walutowego:

{ApT + 0" + BT + Bt~ 1(0) (6.7)
{A" + oAD" + DT + Boui” + P + Byt~ 1(0) (6.8)

Dyskusja poswigcona modelowi CHEER, a jeszcze wcze$niej scenariuszom
CVAR w modelu monetarnym przy zatozeniach IKE pozwala sformutowac
hipotezy o potencjalnej strukturze obu relacji kointegrujacych. I tak, ocena para-
metru rownowagi wiazacego inflacje z realnym kursem walutowym powinna
by¢ ujemna, S, <0, gdyz tylko w takim przypadku wzrost cen krajowych
ponad poziom wynikajacy z rdbwnania PPP bedzie implikowat ujemng inflacje
krajowg i spadek cen do poziomu réownowagi. Reakcja inflacji krajowej na
wzrost cen za granicg lub wzrost nominalnego kursu walutowego (deprecjacja)
bedzie symetryczna — nastgpi wzrost inflacji na skutek proceséw arbitrazowych
w handlu zagranicznym. W przypadku parametru kwantyfikujacego relacje
mig¢dzy inflacja w krajowym i zagranicznym sektorze tradables hipoteza PPP
implikuje jego ujemne oszacowanie, S, <0, a w przypadku homogenicznosci
sredniookresowej: [, =—1. Restrykcje strukturalizujace rownanie (6.8) nawig-
zuja bezposrednio do scenariuszy REH5 i IKE6 (por. tab. 3.1). W pierwszym
przypadku weryfikowane sa restrykcje S, =f,,=0 i f,, =—/f, >0 zapewnia-
jace zgodno$¢ rownania (6.8) ze struktura réwnania (3.71) w modelu CHEER.
W przypadku IKE6 nalezy rozwazy¢ restrykcje f,, ==, <0 i S, ==L, >0
(por. rownanie (3.74)), ale mozna roéwniez testowaé hipotezg zaktadajaca
poprawnos$¢ hipotezy parytetu realnych stop procentowych f,, =—/p,, =
=—L,. = P <0, ktorej spelnienie upraszcza réwnanie (6.8) do postaci:

qT = _1322 ((I - ApT) - (i*L - Ap*T )) + ﬂzet (6-9)

Aprioryczne okreslenie znakow parametréw przy trendzie deterministycz-
nym nie jest mozliwe. W przypadku wektora kointegrujcego (6.7) mozna na
przyktad zalozy¢, ze pominigcie w modelu VEC (6.6) aproksymacji efektu Ba-
lassy-Samuelsona i zwigzanego z nim mechanizmu przenoszenia cen z sektora
non-tradables na ceny sektora tradables jest wystarczajaca przyczyna, dla ktorej
nalezy spodziewac si¢ ujemnej oceny parametru f. Z drugiej strony mozna
jednak argumentowaé, ze o ksztaltowaniu cen decydujga réwniez mechanizmy
kosztowe zwigzane z wahaniami ptac nominalnych i wydajnosci pracy i w przy-
padku odpowiednio wysokiej dynamiki produktywno$ci nie jest wykluczony
spadek inflacji. Jesli zatem naszkicowane mechanizmy oddzialuja na ceny
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jednoczesnie, to oszacowanie parametru S, bedzie odzwierciedlato ich efekt
netto. Analogiczne argumenty mozna podnie$¢ w odniesieniu do oszacowania
parametru f,, . Podobnie jak w réwnaniu (6.7) mozna dopusci¢ oddziatywanie
mechanizmu Balassy-Samuelsona za posrednictwem komponentu non-tradables
w cenach producenta, cho¢ nie nalezy jednocze$nie wyklucza¢, ze taki wynik
moze rowniez wskazywacé na niewlasciwy wyboér nominalnych stép procento-
wych lub pominiecie w analizach premii za ryzyko.

Tabela 6.7. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (6.6), 1999:01-2011:06

q’ Ap” it Ap”T it t
Bl -0,0329 1 0 0 0 0,0000
4,4) 0,2)
By 1 —-42,70 42,70 42,70 -42,70 0,0002
(9,5) (9,5) (9,5) (9,5) (0,4)
o 1,021 0,609 . 0,471 . -
(2,5) (4,8) (5,9)
a, -0,023 . -0,0003 -0,005 . -
(2,4) (2,5) (2,7)
LR = 0,403
AR(1) =0,523 AR(2) = 0,461 DH = 0,000
AR(3)=0,152 AR(4) = 0,306 ARCH(1) = 0,209 ARCH(2) = 0,046

Objasnienia: W nawiasach podano moduly ilorazéow t. Kropka oznacza, ze modut ilorazu t
jest mniejszy od 2. Czcionka pogrubiona wyrdézniono normalizacje wektoréw kointegrujacych
i parametry dostosowan zmiennych, wzgledem ktorych dokonano normalizacji.

LR — test ilorazu wiarogodnosci restrykcji przeidentyfikowujacych, AR(S) — test LM autoko-
relacji rzgdu s, ARCH(S) — test LM efektu ARCH rzgdu s, DH — test Doornika-Hansena tacznej
normalnos$ci sktadnika losowego. Dla testow LR, AR(S), ARCH(s) i DH podano graniczne pozio-
my istotno$ci (p-values). Odrzucenie hipotezy zaktadajacej normalno$¢ sktadnika losowego wyni-
ka z leptokurtycznosci reszt w rowna-niach stop procentowych.

Wyniki estymacji modelu CHEER (6.6) z restrykcjami strukturalizujagcymi
zawiera tabela 6.7. Wnioski sg nastgpujace. Po pierwsze, graniczny poziom
istotnosci testu LR (0,403) potwierdza poprawnos$¢ nalozonych restrykcji
strukturalizujacych. Po drugie, struktura wektoréw kointegrujacych:

Ap" =0,0329q" —0,0001t (6.10)
(4,4)

q" =—42,70((i* —Ap") - (i™* — ApT)) - 0,0002t (6.11)
(9,5

nie w peli koresponduje z rozwazanymi restrykcjami strukturalizujgcymi.
W szczegoblnosci, nie jest mozliwe uzyskanie oszacowania parametru wigzacego
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inflacje krajowa Ap' ze stopg wzrostu cen zagranicznych Ap™" , ktore roznitoby
si¢ od zera. Po trzecie, oszacowania parametréw drugiego wektora kointegruja-
cego wskazujg na stosunkowo dlugi, ponad 3,5-roczny horyzont oczekiwan
kursowych.

Stabilnos¢ oszacowan parametrow rownowagi nie budzi zastrzezen. W pro-
bie skroconej 1999:01-2009:09 ocena elastyczno$ci w rownaniu Ap' wzgledem
kursu realnego jest nieco mniejsza (0,0251), ale nadal statystycznie istotnie
rézna od zera (t =3,4). Mniejsza jest rowniez ocena parametru wigzacego kurs
realny z dysparytetem realnych stop procentowych, jednak i w tym przypadku
(ocena réowna —39,00, t=8,9) odchylenie oszacowania od oceny uzyskanej
w réwnaniu (6.11) jest niewielkie. Przeglad badan dla kursu zlotego wskazuje,
ze powyzsze wyniki nie r6znig si¢ istotnie od uzyskiwanych we wczesniejszych
badaniach kurs ztotego w wzgledem euro (Welfe i in., 2006; Beza-Bojanowska,
2008, 2009; Beza-Bojanowska i MacDonald, 2009; Kebtowski i Welfe, 2010).

Watpliwosci w odniesieniu do oszacowan parametrow zestawionych w ta-
beli 6.7 pojawiajag si¢ dopiero wtedy, gdy wyniki estymacji wektorow kointe-
grujacych skonfrontowaé z oszacowaniami parametrow dostosowan « .

Tabela 6.8. Mnozniki dtugookresowe IT w modelu VEC-I(1) (6.6) z wektorami kointegrujacymi
(6.10)—(6.11), 1999:01-2011:06

q’ Ap’ it Ap” i t
AQ' -0,0104 -0,0324 -0,9890 -0,9890 0,9890 -0,00001
(0,9) (0,1) (2,4) (2,4) (2,4) 2,7
Ap' -0,0231 —0,7406 0,1317 0,1317 -0,1317 —0,00000
(6,8) (6,4) (1,0) (1,0) (1,0) 1,2)
Ai* -0,0001 0,0070 -0,0140 -0,0140 0,0140 ~0,00000
0,7) (1,4) (2,5) (2,5) (2,5) (2,2)
Ap” 0,0104 -0,2536 -0,2171 -0,2171 0,2171 —0,00000
(4,9 (3,5) 2,7 2,7 2,7 4,2)
APt 0,0000 0,0012 -0,0048 -0,0048 0,0048 —0,00000
(0,1) (0,4) (1,5) (1,5) (1,5) (1,5)

Objasnienia: W nawiasach podano moduly ilorazéw t. Czcionka pogrubiong wyrézniono
mnozniki dtugookresowe, dla ktérych moduty ilorazow t sg wigksze niz 2.

Po pierwsze, precyzja estymacji parametrow korekty btedem w réwnaniu
kursu walutowego jest satysfakcjonujgca, gdy wartoSci ilorazow t pordéwnaé
z warto$ciami krytycznymi, ale oceny obu parametrow ECT sg niewielkie, co
ostatecznie prowokuje pytanie czy w rozwazanym systemie VEC realny kurs
walutowy wykazuje ,,autonomiczne” dostosowania w kierunku poziomu réwno-
wagi (self-adjustment, dalej: autokorekta). W szczegbdlnosci nalezy zauwazy¢, ze
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ujemne wartoéci ECT przy obu wektorach kointegrujagcych w réwnaniu Aq’
implikuja jednoczesne (i spojne z hipoteza IKE) wystepowanie mechanizmu
korekty bledem i mechanizmu ucieczki od rownowagi EEI. Skumulowane efek-
ty oddziatywania na kurs realny szokow transmitowanych przez inflacj¢ krajowa
i zagraniczng 1 nominalne stopy procentowe zaprezentowano w pierwszym
wierszu tabeli 6.8 zawierajgcej podsumowanie wynikow estymacji macierzy
mnoznikéw catkowitych I1. Oszacowania wskazujg jednoznacznie na nieobec-
no$¢ mechanizmu indukujacego dostosowania kursu realnego w odpowiedzi na
szoki bezposrednio oddziatujace na q' . Co wigcej, dodatnie oszacowanie mnoz-
nika catkowitego (0,0104, t =0,9) sugeruje, ze wpltyw EEI moze by¢ silniejszy.

Po drugie, analiza macierzy dostosowan i macierzy mnoznikow catkowitych
pozwala zidentyfikowaé krajowa stope procentowa i" jako zmienna grawitujaca
w kierunku trajektorii (6.11) i charakteryzujaca si¢ jednoczesnie autokorekta
nierdwnowagi (oszacowanie réowne 7, =-0,0140, t=2,5). Taki wynik jest
spojny z rezultatami prezentowanymi we wczesniejszych badaniach empirycz-
nych, ale jednoczes$nie wspiera teze, ze system CHEER (6.6) opisuje w istocie
$ciezki rownowagi inflacji krajowej Ap' i krajowych dtugoterminowych nomi-
nalnych stop procentowych i“, za$ kurs realny jest zmienng wykazujaca silne
cechy zmiennej stabo egzogenicznej. Ten ostatni wniosek wskazywalby na
potrzebe respecyfikacji systemu VEC-I(1) (6.6) i dalsze poszukiwania modelu,
w ktorym dostosowania ' do identyfikowanych $ciezek rownowagi nie budzi-
tyby podobnych watpliwosci.

2.2. Stopy procentowe rynku mi¢edzybankowego

Niesatysfakcjonujagce wiasno$ci modelu z dlugoterminowymi stopami
procentowymi nie daja podstaw do zakwestionowania uzyteczno$ci modelu
CHEER w analizach kursu PLN/EUR. Dyskusja zawarta w rozdziale V uzasa-
dnia weryfikacje przynajmniej dwoch alternatywnych wariantow modelu UIP.
Po pierwsze, nalezy zanalizowaé¢ wlasno$ci modelu CHEER z krétkotermino-
wymi stopami procentowymi. Po drugie, nalezy dopusci¢ sytuacje, w ktorej
odchylenie kursu realnego od rownowagi Steady state nie jest jedyna zmienng
makroekonomiczng wykorzystywang przez podmioty gospodarcze przy formu-
towaniu oczekiwan kursowych i niezbedne moze by¢ dokladniejsze odwzorowa-
nie mechanizmow ksztattujacych premig za ryzyko.

Punktem wyjs$cia analizy empirycznej sa wyniki zawarte w pracach Kelm
(2010b, 2011), gdzie rozwazany jest wariant modelu CHEER z trzymiesigczny-
mi stopami procentowymi rynku miedzybankowego i° i i :
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Y =[a", A", AP, i%,i75t]

Empiryczne podstawy do zastgpienia analizy 1(2) analiza 1(2)-w-1(1) mode-

(6.12)

lu CHEER y,, =[b,p", p”,i*,i;t]' s nieco stabsze niz w przypadku modelu

z dtugoterminowymi stopami procentowymi, gdyz graniczne poziomy istotnosci
w testach warunku homogenicznoéci (por. dyskusja w rozdz. IV, pkt 5.3) sa

mniejsze od przedstawionych w tabeli 6.5 1 oscyluja wokét wartosci 0,05. Z tej

perspektywy analiza 1(2)-w-I(1) moze budzi¢ watpliwosci, jednak za rozwaze-
niem modelu VEC-I(1) (6.12) przemawiaja omawiane ponizej wlasnosci, ktore

odrézniaja go pozytywnie od modelu z dlugoterminowymi stopami procento-

wymi.

Tabela 6.9. Estymacja parametréw modelu VEC-I(1) (6.12)

a. 1999:01-2009:09

q’ Ap' i° Ap” i t
B -0,0102 1 0 0 0 0,0001
(1,8) (4,0)
B, 1 -32,58 32,58 32,58 -32,58 0,0016
9.5 (9.5 (9.5 (9.9) @7
a, -2,075 -0,868 0,018 -0,419 0,006 -
3.2) (5.4) (2,6 @7 (2.0)
a, 0,056 . -0,010 -
(3.3) (3.2)
LR =0,136
AR(1)=0,090 AR(2) = 0,190 DH = 0,130

AR(3) =0,104 AR(4) = 0,308

ARCH(1) = 0,128 ARCH(2) = 0,670

b. 1999:01-2011:06

q’ Ap' N Ap” i t
Bl -0,0191 1 0 0 0 0,00002
2,4) a7
B, 1 -62,86 62,86 62,86 —62,86 0,00184
(7,5) (7,5) (7,5) (7,5) (1,9)
a, -1,009 -0,693 -0,456 -
(2,2) (5.3) (5,2)
al -0,012 -0,004 -
(1,8) (3,1)
LR =0,001
AR(1) = 0,235 AR(2) = 0,164 DH = 0,000

AR(3)=0,136 AR(4) = 0,271

ARCH(1) = 0,005 ARCH(2) = 0,099

Objasnienia: jak do tab. 6.7.
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Testy kointegracji w modelu VEC-I(1) (6.12) opartym na skroconej probie
1999:09-2009:09 wskazuja jednoznacznie na obecno$¢ dwoch wektorow kointe-
grujacych, V =2. Wyniki estymacji zestawiono w géornym panelu tabeli 6.9.
Oszacowania parametrow rownowagi z restrykcjami strukturalizujgcymi, para-
metrow dostosowan oraz najwazniejsze diagnostyki reszt empirycznych nie
budza — w pierwszym przyblizeniu — powazniejszych zastrzezen. Ocena parame-
tru wigzacego inflacje krajowa z kursem realnym q' jest wprawdzie mnigjsza
i mniej precyzyjna niz uzyskana w modelu VEC-I(1) (6.6), za$§ graniczny
poziom istotnosci restrykcji przeidentyfikowujacych LR jest relatywnie maty
(0,136), to jednak wiasnosci stochastyczne systemu VEC-I(1) (6.12) sg wyraznie
lepsze (mniejsza asymetria reszt w rownaniu kursu realnego). Obecny jest
jednoczesnie stosunkowo staby, ale statystycznie istotnie rozny od zera mecha-
nizm autokorekty kursu realnego (oszacowanie mnoznika catkowitego rowne
—0,035 t=2,7). Zastrzezenia pojawiaja si¢, gdy powyzsze wnioski skonfron-
towa¢ z wynikami analizy stabilno$ci parametréw rownowagi. Estymacja
rekursywna dla podokresow zaczynajacych si¢ w styczniu 1999, a konczacych
si¢ w kolejnych miesigcach przedziatu 2005:01-2009:09 wskazuje, ze oceny
parametru wigzacego realny kurs walutowy z dysparytetem realnych stop pro-
centowych wahajg si¢ w przedziale od —15 do —50 i nie wykazujg tendencji do
stabilizacji wraz z wydtuzaniem proby (por. Kelm, 2011, s. 62, wykres 2; takze
dalsze omowienie rys. 6.8).

Cho¢ wyniki estymacji modelu (6.12) w probie 1999:01-2009:09 budzg juz
uzasadnione watpliwosci, to rozszerzenie analizy kointegracyjnej na okres
1999:01-2011:06 prowadzi do catkowitej ,,erozji” systemu CHEER (tab. 6.9,
dolny panel). Przy zatozeniu obecnosci dwoch relacji kointegrujacych oceny
parametréw rownowagi w drugim wektorze kointegrujacym sa niemal dwukrot-
nie wieksze, ale jednoczesnie precyzja oszacowan parametrow korekty bledem
w rownaniu Aq’ jest tak mala, ze uzasadniona staje si¢ teza o stabej egzoge-
nicznosci kursu realnego. Oszacowania macierzy mnoznikow catkowitych I1
potwierdzajg to ostatnie podejrzenie: ocena parametru autokorekty jest dodatnia
(0,007). Jednocze$nie testy restrykcji przeidentyfikowujacych sa odrzucane
przez test LR (p-value réwne 0,001), a proste modyfikacje struktury obu
wektoréw kointegrujacych, polegajace na dopuszczeniu obecnosci inflacji
w strefie euro Ap” w pierwszym wektorze kointegrujagcym oraz uchyleniu
restrykcji symetrii w drugim warunku réwnowagi okazuja si¢ nieskuteczne.

Wyjasnienie powyzszych, nieakceptowalnych wiasnosci modelu (6.12)
w wydluzonej probie 1999:01-2011:06 na podstawie analizy reszt A, Y
i BimRy Jest kiopotliwe. Juz pobiezna analiza rysunku 6.7 wskazuje, ze
w okresie 2009:10-2011:06 odchylenia od sciezek rownowagi definiowanych
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przez oba wektory kointegrujace bylty wprawdzie wieksze od odchylen identy-
fikowanych w okresie 1999:01-2009:09, ale miaty przede wszystkim charakter
krotkookresowy, a ich znaki uktadaly sie naprzemiennie, co przynajmniej
W pierwszym przyblizeniu podwaza tez¢ o wystgpieniu zmiany strukturalnej
w analizowanych relacjach rownowagi.
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Rysunek 6.7. Relacje . Ymy: i BimRe W modelu VEC-I(1) (6.12), 1999:01-2011:06
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Rysunek 6.8. Rekursywne testy restrykcji strukturalizujgcych LR i rekursywna estymacja
parametru £,, w modelu VEC-I(1) (6.12), 1999:01-2005:01/2011:06

Objasnienia: wyniki estymacji parametrow w calej probie zawiera dolny panel tabeli 6.9.
LR* — warto$¢ krytyczna, LR(R1) — testy restrykcji strukturalizujacych w modelu skoncentrowa-
nym (por. rozdz. IV, punkt 5.2, takze oméwienie rys. 4.10).

Whioski sg inne, gdy wyniki estymacji parametrow modelu (6.12) skonfron-
towa¢ z wynikami rekursywnych testow LR restrykcji przeidentyfikowujacych
(rys. 6.8, lewy panel) i wynikami rekursywnej estymacji parametru f,, (rowna-
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nie (6.9)) wiazacego z kurs realny z dysparytetem realnych stop procentowych
(rys. 6.8, prawy panel). I tak, warto$ci sprawdzianow rekursywnych testow
restrykcji przeidentyfikowujacych LR(y) i LR(R,) (szerzej o testach rekursy-
wnych: Dennis, 2006, rozdz. 4; Juselius, 2006, rozdz. 9) daja jednoznaczne
podstawy do odrzucenia restrykcji strukturalizujacych w probach obejmujacych
— w przyblizeniu — okres od drugiego pétrocza 2009 do konca proby 2011:06.
Ponadto w tym samym okresie nastgpuje gwaltowny wzrost, a nastepnie wzgled-
na stabi-lizacja oszacowan parametru f3,, .

Powyzsze wyniki pozwalaja sformutowac przynajmniej dwie hipotezy.

1. Umiarkowana niestabilno$¢ parametrow rownowagi w skroconej probie
1999:01-2009:09 moze by¢ konsekwencjg rozwazenia waskiej specyfikacji
modelu CHEER, w ktoérym premia za ryzyko jest aproksymowana jedynie przez
fluktuacje kursu realnego wokot poziomu steady state, podczas gdy wahania A
sg wspotokreslane przez inne czynniki. Model Frydmana i Goldbegra (2007)
dopuszcza te ostatnia mozliwo$¢ (por. dyskusja w rozdz. III), co otwiera dysku-
sj¢ o alternatywnych specyfikacjach modelu (6.12).

2. Gwaltowny wzrost oszacowan parametru wigzacego kurs realny z realny-
mi stopami procentowymi w probach konczacych si¢ w okresach od 2009:07 do
2011:06 mozna interpretowa¢ jako przejaw skompensowania przez oceny /,,
nieobecnosci w modelu VEC-I(1) (6.12) zmiennych odpowiedzialnych za
ostabienie kursu zlotego w okresie nastepujacym bezposrednio po apogeum
kryzysu subprime. Co wigcej, stabilizacja oszacowan f3,, w probach koncza-
cych si¢ w okresach od 2010:01 do 2011:06 i jednoczes$nie relatywnie mata
zmienno$¢ dysparytetu realnych stop procentowych (por. rys. 6.3) moze wskazy-
waé na wystapienie trwaltej zmiany strukturalnej w relacji definiujacej warunki
rownowagi kursu realnego, ktéra moze by¢ utozsamiana z trwatym wzrostem
ryzyka walutowego wigzanego z inwestycjami w papiery warto§ciowe denomi-
nowane w ztotych.

3. Uogolnienie modelu CHEER - premia za ryzyko

Podsumowujac, wyniki estymacji modeli CHEER z dlugo- i krotkotermino-
wymi stopami procentowymi (6.6) i (6.12) sa niesatysfakcjonujace. Najprost-
szym sposobem korekty specyfikacji jest uchylenie przyjmowanego dotad
implicite zalozenia doskonalej substytucji pomiedzy aktywami krajowymi
i zagranicznymi. Analizowana jest woOwczas alternatywna do (6.9) relacja
kointegrujaca:
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qT = _1822 ((l ®— ApT ) - (i*s - Ap*T )) + ﬁzeﬂ“ + ﬂ27t (6-13)

gdzie A jest premia za ryzyko.

Uogolnienie analiz modeli CHEER na przypadek zmiennego w czasie
ryzyka walutowego moze polega¢ na wykorzystaniu rynkowych, a wiec zobiek-
tywizowanych, miar premii za ryzyko. W szczegdlnosci analize kursu walutowe-
go mozna oprze¢ sie na rynkowych wycenach pochodnych instrumentéw
finansowych shuzacych do zabezpieczania si¢ przed ryzykiem walutowym.
Przyktadem takiego instrumentu, ktory od czasu wybuchu kryzysu finansowego
w roku 2008 znajduje si¢ w centrum zainteresowania, sa powigzane z obligacja-
mi rzadowymi kontakty CDS, ktore stuza do przeniesienia ryzyka z podmiotu,
W ktérego posiadaniu znajduja si¢ obligacje, na podmiot przejmujacy ryzyko
W zamian za okre§long optate. W uproszczeniu mozna przyjaé, ze transakcje
CDS sg wykorzystywane w celu ochrony przed ryzykiem niewykupienia obliga-
Cji przez emitenta.

Badania dotyczace rynku CDS — niezaleznie od tego, ze liczne — koncentru-
ja si¢ przede wszystkim na metodologii wyznaczania cen kontraktow CDS oraz
na wykorzystaniu tego instrumentu w redukcji ryzyka (np. Skinner i Townend,
2002; Norden i Weber, 2004). Po kryzysie finansowym z lat 2008—2009 zauwa-
zalny jest wzrost zainteresowania rolg kontraktow CDS w transmisji efektow
zarazania na rynkach finansowych gospodarek wschodzacych (np. Ismailescu
i Kazemi, 2010; Kim i in., 2010), jednak proby bezposredniego wykorzystania
rynkowych ocen ryzyka w analizach kurséw walutowych nie sa jak dotad szerzej
znane. W przypadku modelowania kursu ztoty/euro whasciwymi i jedynymi jak
dotad punktem odniesienia sa opracowania K¢btowskiego i Welfego (2012) oraz
Ke¢btowskiego (2012). W pierwszym przypadku z powodzeniem analizowany
jest model CHEER zaktadajacy obecno$¢ w przestrzeni kointegracyjnej opro-
centowania kontraktéw CDS dla obligacji polskich A°® i niemieckich 1% :

{_a)lq + o, (Ap - Ap*) + @, (IS - I) +
+ 0, (A% — 1)}~ 1(0) (6.14)

podczas gdy w pracy Kebtowskiego (2012) kointegracyjnej analizie panelowej
VEC (por. Jacobson i in., 2008) poddawane sg kursy ztotego, korony czeskiej
i forinta wzgledem euro w ramach modelu CHEER o wezszej specyfikacji:

{oa+a,(Ap—Ap") + 0,(i" =) + 0, (A7 = 2°%)}~ 1(0) (6.15)
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Kebtowski i Welfe (2012) konstruuja zawierajacy 4 relacje kointegrujace model
CHEER (proba: 1999:01-2010:04). Dostosowania kursu PLN/EUR urealnione-
go indeksami cen CPI przebiegaja wzdtuz relacji rownowagi:

q+25540(" —i™) —0129(1% — L) + 1~ 1(0) (6.16)
(2,5) (3,8)

Oszacowanie parametru dostosowan kursu realnego do $ciezki zgodnej z (6.16)
jest precyzyjne, a jego warto$¢ implikuje w petlni akceptowalny potokres wyga-
sania HL wynoszacy niecate 7,5 miesigca (ECT(AQ) =0,09,t=4,0). Istotng
cecha modelu proponowanego Kebtowskiego i Welfego (2012) jest to, ze
rownanie (6.16) identyfikuje jednoczesnie trajektori¢, wzdtuz ktorej zachodza
dostosowania krajowej 1 zagranicznej premii za ryzyko. Wartosci parametrow
krotkookresowych dostosowan A i A% wzdhuz $ciezki (6.16) wynosza
odpowiednio 0,65 (t =4,0) i 0,82 (t =4,9). Takie wyniki oznaczajg, ze depre-
cjacja kursu realnego indukuje mechanizmy aprecjacyjne i powr6t g na trajekto-
ri¢ (6.16), ale jednoczesnie prowadzi do wzrostu krajowej premii za ryzyko
(z parametrem 0,65), czego skutkiem jest dalsze ostabienie kursu ztotego. Taka
zalezno$¢ nie wyklucza istnienia sprz¢zenia zwrotnego pomiedzy kursem
realnym ¢ a premia za ryzyko A°®, w ramach ktérego wahania kursu realnego
bylyby wyjasniane wahaniami wycen CDS, a zmienno$¢ tych ostatnich
zalezataby jednocze$nie od wahan kursu realnego. Na powyzsza wspolzaleznos¢
naktadajg si¢ wahania ryzyka A, ktérego reakcje na deprecjacje ztotego
(parametr rowny 0,82) okazuja sie silniejsze od reakcji ryzyka A°™, co jest
wynikiem zapewniajacym ujemng warto$¢ relacji A°® — 2°® i zdominowanie
wiasno$ci modelu VEC przez procesy prowadzace do aprecjacji kursu realnego
g w odpowiedzi na jego poczatkowe deprecjacyjne odchylenie od $ciezki (6.16).

Rozwigzaniem alternatywnym wobec wykorzystania rynkowych miar
ryzyka w modelowaniu kursu walutowego jest podejscie zaproponowane przez
Lucasa (1982). Punktem wyjscia jest model wyceny aktywéw GAEP (general
equilibrium asset-pricing model), a premia za ryzyko jest wigzana z tymi zmien-
nymi makroekonomicznymi, ktérych wahania sa bezposrednio zalezne od zmian
polityki monetarnej i fiskalnej (por. praca przegladowa Jongen i in., 2008).
Rekomendacje dotyczace doboru zmiennych aproksymujacych ryzyko kursowe
pojawiaja si¢ stosunkowo rzadko. Akcentowane jest zazwyczaj znaczenie
sytuacji fiskalnej i rola zadtuzenia ogotem lub zadluzenia sektora rzadowego.
We wszystkich przypadkach rozszerzenia modelu CHEER majg charakter hipo-
tez badawczych (np. MacDonald, 2000). W szczegdlno$ci, Clark i MacDonald
(1999) wykorzystuja w analizie kurséw efektywnych dolara USA, jena japon-
skiego i marki niemieckiej relacj¢ krajowego i zagranicznego udziatu zadtuzenia
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sektora rzadowego w PKB (badania dla lira wloskiego: Giorgianni, 1997).
Podkres$laja jednoczesnie, ze taki wybdr, bedacy jednym z wielu mozliwych, jest
podyktowany przez zgodne z oczekiwaniami wyniki estymacji (znaki parame-
trow). W alternatywnzch podejsciach wykorzystywane sa krotkookresowe
charakterrystyki nierownowagi sektora zagranicznego (np. Fisher i in., 1990).
Juselius (1995) aproksymuje premi¢ za ryzyko za pomoca deficytu bilansu
platniczego ujmowanego w proporcji do produktu narodowego brutto, przy
czym zmienna ta nie jest wiaczana do wektora kointegrujacego, a jej oddziaty-
wanie na kurs walutowy ma charakter stricte krotkookresowy.

Przeglad literatury krajowej wskazuje, ze najwczesniejsze badania zwigz-
kéw pomiedzy kursem ztotego wobec dolara USA i alternatywnymi miarami
premii za ryzyko podjat Przystupa (2002).

Analiza ma charakter krotkookresowy. Punktem wyjscia jest nieubezpie-
czony parytet stop procentowych, a weryfikacji empirycznej jest poddawany
model:

Et(eHN)_et =@ +¢1(itN _it*N) (617)

gdzie: i", i™ — nominalne stopy procentowe od aktywow o horyzoncie zapa-

dalnosci rownym N . Badanie koncentruje si¢ najpierw na problemach zwigza-
nych z potwierdzeniem implikowanej przez teori¢ hipotezy ¢, =1, a nast¢pnie
na budowie modelu uwzgledniajacego wnioski formutowane w pracy Bekaert
i Hodrick (2001), zgodnie z ktorymi pozytywna weryfikacja hipotezy UIP jest
tatwiejsza w przypadku rozwazenia dtuzszych horyzontow oczekiwan kurso-
wych N . W dalszej czgéci pracy analizowana jest hipoteza oczekiwanej struktu-
ry stop procentowych EHTS, ktora pozwala na przeksztalcenie rownania (6.17)
do postaci uwzgledniajacej oprocentowanie aktywow o dtuzszych terminach wy-
kupu M >S:

Et(et+M)_et =0, +§01(itM _i:M)_(pz((itM _its)_(it*M _it*s))_i_ﬂ‘t (6-18)

Weryfikacja rownania (6.18) jest prowadzona dla S=1 i M =3, co pozwala na
wykorzystanie w estymacji szeregdw czasowych jedno- i trzymiesiecznych stop
procentowych WIBOR dla aktywow ztotowych i LIBOR dla aktywdéw denomi-
nowanych w dolarach USA. Premia za ryzyko jest aproksymowana przez deficyt
budzetowy (BD), bezposrednie inwestycje zagraniczne (FDI) i eksport netto
(TB), 4,, =[BD,FDI,TB]', korygowane o zmiany luki produkcyjnej.

Badania Przystupy (2002) maja charakter pionierski. Nie zaskakuje zatem
fakt, ze w odniesieniu do specyfikacji i wynikow estymacji modelu
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€s =0,506¢, + Ozfgo(if —i’) - Ogggl((ils —ip) = (7 =)+
-0,564BD, -0123FDI, - 0,735TB, , +cC (6.19)
(4,6) (11,2) (9,3)
mozna sformutowaé pewne zastrzezenia. Abstrahujac od wyboru metod estyma-
cji, ktore nie sa szerzej dyskutowane, uwage nalezy zwroci¢ na przynajmniej
dwie dos¢ istotne watpliwosci.

1. Przypisanie deficytowi BD, inwestycjom FDI i saldu handlowemu TB
roli determinant ryzyka walutowego jest o tyle dyskusyjne, ze wplyw kazdej
z tych zmiennych na kurs walutowy mozna uzasadni¢ w ramach modeli teore-
tycznych bedacych alternatywami dla modelu nieubezpieczonego parytetu stop
procentowych. Szersza dyskusj¢ na ten temat zawarto w rozdziatach VII-VIII,
ale juz w tym miejscu nalezy podkresli¢, ze rdwnania (6.18)—(6.19) moga byc¢
interpretowane nie tylko jako model UIP uwzgledniajacy hipoteze EHTS
i zmienng w czasie premi¢ za ryzyko, ale rowniez jako posta¢ zredukowana
pewnego szerszego modelu strukturalnego, w ktérym obecnos¢ sktadowych
Aqw Wynika z oddzialywania na kurs walutowy mechanizméw identyfikowa-
nych w modelu strumieniowo-zasobowym (TB, FDI , rozdz. VI, pkt 2), modelu
Balassy-Samulesona (FDI, rozdz. VII, pkt 3) i modelu opisujacego oddziatywa-
nie na kurs walutowy czynnikoéw popytowych ( BD, rozdz. VII, pkt 4).

2. Pomiedzy modelem teoretycznym (6.18) i rownaniem (6.19) zachodzi
zasadnicza réznica, gdyz ocena parametru przy biezacym kursie walutowym
odbiega wyraznie od elastycznosci jednostkowej i nie jest jasne do jakiego stop-
nia taki wynik wptywa na oceny pozostatych parametrow, w szczegdlnosci tych,
ktore kwantyfikujg oddzialywanie ryzyka walutowego. Problem jest o tyle istot-
ny, ze brak doktadniejszej informacji o wykorzystanych metodach estymacji
parametréw stawia pod znakiem zapytania konkluzje ptynace ze standardowych
testow wykorzystujacych statystyki t.

Krytyka wynikow zawartych w pracy Przystupy (2002) nie podwaza idei
aproksymacji wahan ryzyka za pomocg zmiennych fundamentalnych, ale wska-
zuje jednoczesnie, iz dobdr zmiennych fundamentalnych reprezentujacych pre-
mi¢ za ryzyko jest niejednoznaczny. Z tej perspektywy uzyteczne jest odwotanie
si¢ do dyskusji prowadzonej] w rozdziale V woko6t rownan (5.19) i (5.21),
z ktérych wynika, ze premi¢ za ryzyko mozna zdekomponowac¢ na dwa sktad-
niki (np. Iwata i Wu, 2006, 2009):

A=yt (6.20)

z ktorych pierwszy jest reszta Jensena JIT, A, = %{(7 ) T — () Tond
drugi za$
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Ay = (”(k)t - ”(*k)t)’g(k)m (6.21)

wiaze premi¢ za ryzyko z K szokami ¢, oraz wahaniami wycen Kkrajowego
i zagranicznego ryzyka z, i =, (market prices of risk). Réwnanie (6.21) pozwa-
la zatem na postawienie tezy nawigzujacej do wnioskéw plynacych z modelu
Frydmana i Goldberga (2007), iz o dryfach kursu walutowego moze decydowac
(1) wiekszy zbior zmiennych, przy czym zmiany strategii inwestycyjnych moga
by¢ wywotywane jedynie przez pewien, zmieniajacy si¢ w czasie podzbior
zmiennych fundamentalnych, oraz (ii) rynkowe wyceny ryzyka, ktore w pew-
nych okresach moga wynosic¢ zero, co oznacza, ze nie wszystkie szoki ¢, musza
natychmiast przektada¢ si¢ na fluktuacje 4.

Powyzsza dyskusja prowadzi do kilku wnioskow. Po pierwsze, wykorzysta-
nie rynkowych miar ryzyka jest rownowazne z rozszerzeniem modelu CHEER
0 zmienng wyrazajaca efekt netto szokow i wycen ryzyka walutowego A4,, a to
z kolei oznacza, ze modele (6.14)—(6.15) maja interpretacj¢ postaci zredukowa-
nych, w ktorych przyczyny wahan ryzyka walutowego nie sa jednoznacznie
identyfikowane. Po drugie, kluczowym problemem pojawiajacym si¢ w mode-
lach uwzgledniajacych wahania ryzyka jest identyfikacja zrodet szokow ¢, .
W najprostszym przypadku czynniki indukujace ryzyko walutowe mozna po-
dzieli¢ na wewnetrzne (krajowe), regionalne i globalne i juz tak ogdlny podziat
pozwala na rozroznienie pomiedzy czynnikami catkowicie niezaleznymi od
krajowej polityki gospodarczej (ryzyko globalne oraz ryzyko regionalne, A¥")
i czynnikami, ktorych pojawienie si¢ moze by¢ lub jest kontrolowane przez
krajowe witadze monetarne i fiskalne (ryzyko wewnetrzne i w ograniczonym
zakresie ryzyko regionalne, A""). Powyzszy podzial wskazuje, ze okre$lenie
zrodet wahan premii za ryzyko jest o tyle uzyteczne, ze niektore z determinant
ryzyka walutowego sg bezposrednio lub posrednio powigzane z instrumentami
polityki gospodarczej i przynajmniej cze$¢ zmiennosci A=A + A" moze by¢
kontrolowana przez wtadze monetarne i fiskalne. To z kolei oznacza, ze w wa-
runkach wzglednej stabilnosci ryzyka zewnetrznego nalezy postulowac dobor
takich aproksymant ryzyka walutowego, ktéry zapewniatby co najmniej ich
stabg egzogeniczno$¢ i nieobecno$¢ sygnalizowanego wyzej problemu wspot-
zaleznosci kursu realnego i premii za ryzyko.

Analiza zwigzkow realnego kursu walutowego PLN/EUR z premig za ryzy-
ko oraz problemy aproksymacji ryzyka za pomoca zmiennych fundamentalnych
sa podejmowane w pracach Kelma i Bgzy-Bojanowskiej (2005) oraz Kelma
i Karpa (2005) (por. takze Kelm, 2010a, 2010b, 2011). Punktem wyjscia analiz
jest zalozenie, zgodnie z ktorym model UIP opisuje bliskie powigzania migdzy
kursem walutowym i stopami procentowymi banku centralnego (determinujgcy-
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mi oprocentowanie krotkoterminowe na rynku miedzybankowym) i tym samym
moze by¢ postrzegany jako system opisujacy przetozenie polityki monetarnej na
wahania kursu walutowego. Problem aproksymacji wewngtrznych zrddet ryzyka
sprowadza si¢ zatem do odpowiednich rozszerzen modelu UIP o zmienne reper-
zentujgce napigcia w sektorze fiskalnym.

Kelm i Beza-Bojanowska (2005) oraz Kelm i Karp (2005) wykorzystali
procedure Johansena w analizie réwnania nieubezpieczonego parytetu stop
procentowych dla zmiennych realnych, w ktorym zalozono stalo$¢ oczekiwan
kursowych reprezentowanych przez wyraz wolny:

qT =H _IBl(r - r*) +ﬂ2'(k)ﬂ’(k)t (6.22)

gdzie:
r*=i°>—Ap', r’* =i —Ap" - realne stopy procentowe w ujeciu rocznym,
Bogo — Wektor K parametrow.

Podobnie jak w cytowanych wyzej opracowaniach (Juselius, 1995 i Clark
i MacDonald, 1999), wybor aproksymant ryzyka miat charakter empiryczny.
Lista rozwazony zmiennych obejmowata w pierwszym etapie badan udziaty
w PKB zadtuzenia ogétem skarbu panstwa (D™ ), zadtuzenia krajowego (D)
i zagranicznego (D™) oraz — podobnie jak w badaniach Przystupy (2002)
— salda handlowego (T®), A4, ={D™,D”, D™ T®}. Weryfikacja hipotez
zakladajacych mozliwo$¢ aproksymacji ryzyka walutowego za pomocag tych
zmiennych polegala na zbadaniu ich skointegrowania z realnym kursem waluto-
wym PLN/EUR wyznaczonym dla indeksow cen w przemysle przetworczym
oraz z odchyleniami realnego kursu walutowego od $ciezki wyznaczanej przez
nieubezpieczony parytet stop procentowych dla rocznego horyzontu oczekiwan
kursowych ™ =q" +(r—r") (proba 1995:01-2004:06 w pracy Kelm i Beza-
-Bojanowska, 2005 i 1996:01-2004:12 w Kelm i Karp, 2005). Wyniki testow
potwierdzity istnienie relacji kointegrujacej tylko w przypadku zadtuzenia zagra-
nicznego skarbu panstwa D™, ale oszacowania parametrow korekty bledem
jednoznacznie wskazywaty, ze oba wektory kointegrujgce wyznaczaja Sciezki
rownowagi dla zadhuzenia zagranicznego, podczas gdy realny kurs walutowy ¢’
i jego odchylenia q”" sa stabo egzogeniczne.

Wobec niezadowalajacych wynikow Kelm i Bgza-Bojanowska (2005) roz-
szerzyli liste zmiennych reprezentujagcych ryzyko o udzial w PKB (i) krotko-
okresowego krajowego dtugu skarbu panstwa (D°") oraz (ii) deficytu budzetu
panstwa (B™), 4, ={D*",B™}. W modelach zawierajgcych te zmienne moz-
liwa okazata si¢ identyfikacja wektorow kointegrujacych dla vy =[q",D°'T,
Yo =007, D] oraz y,, =[q”",B™7, przy czym tylko w dwoch pierwszych
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wariantach kurs realny dostosowywat si¢ do wyznaczonych $ciezek réwnowagi
(z parametrami korekty bledem réwnymi odpowiednio 0,140 i —0,130).
W trzecim modelu wektor kointegrujacy opisywat z kolei trajektorie rownowagi,
wzdtuz ktorej nastgpowaly dostosowania deficytu budzetu pafistwa B, za$
zmienna " okazata si¢ stabo egzogeniczna. Ostatecznie w pracach Kelma
i Bezy-Bojanowskiej (2005) oraz Kelma i Karpa (2005) model CHEER zdefi-
niowano nastepujaco:

y(m) :[qT’rS’r*S,DST,BDX ’TBX]/ (623)

Testy kointegracji wskazaly na obecno$¢ dwoch relacji kointegrujacych, za$
oszacowania (i precyzja estymacji) parametréw korekty btedem dawaty mocne
podstawy do twierdzenia, Ze pierwszy wektor kointegrujacy jest atraktorem real-
nego kursu walutowego, podczas gdy wzdhuz drugiej relacji rownowagi nastepu-
ja dostosowania krajowych realnych stop procentowych. Kelm i B¢za-Bojanow-
ska (2005) zidentyfikowali nastgpujacy model CHEER:

q' =—(r®*-r"*)+0,253D° +1,016T > (6.24a)
(3.6) (2.9)
r°=r"+7,06T% +391B™ (6.24b)
(6.6) 6.7

podczas gdy Kelm i Karp (2005b) dla zblizonej préby zaproponowali alternaty-
wng strukturalizacje:

q' =—(r*-r*)+0,271D*" (6.25a)
)
r$ =3,31r" +0,899T * +3,02B™ (6.25b)
(5,2) (2,8) (5,4)

Najnowsze badania systemu o specyfikacji zblizonej do modelu CHEER
(6.23) prezentuje Kelm (2010a):

q" =—(r® —r"*)+0,032B% +0,053D* (6.26a)
(3.1) (5,1)
B +C* =0,0178t (6.26h)

(2,3)

gdzie: C* oznacza udziat deficytu na rachunku obrotow biezacych w PKB;
analiza obejmuje okres 1999:01-2009:06.

Wyniki empiryczne dajg zatem podstawy do utrzymania hipotezy o zwigz-
kach wahan premii za ryzyko ze zmiennymi fundamentalnymi charakteryzujg-
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cymi nieréwnowage fiskalng (tj. z dlugiem krotkookresowym D*' i deficytem
budzetu panstwa B™ ) i bilansem platniczym (saldo handlowe T®* i rachunek
obrotow biezacych C*).

4. Model CHEER kursu zloty/euro — identyfikacja struktury

Punktem wyjscia analizy wptywu ryzyka na kurs walutowy PLN/EUR jest
ustalenie listy zmiennych, ktére moga potencjalnie aproksymowa¢ wahania
ryzyka walutowego. W prezentowanych ponizej wynikach badan rozwazono
zmienne rekomendowane w cytowanych opracowaniach (Fisher i in., 1990;
Juselius, 1995) oraz zmienne, ktorych wpltyw na kurs znalazt potwierdzenie we
wezesniejszych badaniach (Kelm i Beza-Bojanowska, 2005; Kelm i Karp, 2005;
Kelm, 2010a, 2010b, 2011). Lista jest nast¢pujaca:

ﬂ,Z{LJCA,UDT,UDST,BDX} (627)

gdzie:

U — roznica pomiedzy udzialami krajowego i zagranicznego deficytu
rachunku obrotow biezacych w PKB; dla strefy euro uwzglgdniono saldo
obrotéw biezacych z krajami spoza strefy euro, U =C* —F*

U — relacja udziatléw krajowego i zagranicznego zadhuzenia rzadowego
ogélem w PKB; zagranica jest reprezentowana przez strefe euro ztozong z 11
krajow zatozycieli, U =D™ /F™ ,

U™T — relacja udziatéw krajowego i zagranicznego krétkookresowego

(emisja bonéw skarbowych o terminie zapadalnosci do 1 roku wilgcznie)
zadhuZenia rzadowego w PKB, U™ =D/ F*"

B™ — udziat krajowego deficytu budzetu panstwa w PKB.

Wstepnej selekcji zmiennych aproksymujacych wahania ryzyka dokonano
na podstawie analizy graficznej. Rysunek 6.9 przedstawia zmienne U, U,
U™", B™ ikurs walutowy q" w okresie 1997:01-2011:06.

Aproksymacja premii za ryzyko za pomoca réznicy udziatow relacji krajo-
wego 1 zagranicznego deficytu na rachunku obrotow biezacych jest dyskusyjna
z dwoch powodow. Po pierwsze, po wyltaczeniu z analizy okresu bezposrednio
poprzedzajacego przystapienie Polski do Unii Europejskiej (Il kwartat 2004 r.),
w ktoérym nastgpito gwattowne pogorszenie polskiego salda obrotow biezacych
(wzrost U), fluktuacje q' i U nie potwierdzaja tezy, zgodnie z ktora wzrost
deficytu obrotéw biezacych byl utozsamiany przez inwestoréw ze wzrostem
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ryzyka. Przeciwnie, blizsza analiza zmienno$ci kursu walutowego i réznicy sald
rachunkéw biezacych w Polsce i strefie euro po roku 2005 daje podstawy do
twierdzenia, ze realnej deprecjacji ztotego towarzyszyly spadki deficytu. Taki
wynik wskazywalby na ,,odwrécenie” kierunku zaleznoéci miedzy q' i U
i sugerowatby wptyw realnego kursu walutowego na saldo obrotéw biezacych
poprzez rachunek obrotow towarowych. Po drugie, uwzglednienie salda obrotow
biezacych w wektorze kointegrujacym opisujacym realny kurs walutowy kurs
prowadzi do istotnych probleméw w interpretacyjnych. Omawiany w rozdziale
VIl model zasobowo-strumieniowy identyfikuje realny kurs walutowy jako
zmienng zalezng od poziomu aktywow zagranicznych netto, a przyrost tych
ostatnich jest w przyblizeniu determinowany przez strumien ptatno$ci rejestro-
wanych na rachunku obrotéw biezacych. Uogolnienie modelu CHEER z premig
za ryzyko aproksymowang przez roznice sald obrotéw biezacych U o elemen-
ty modelu strumieniowo-zasobowego bedzie zatem prowadzi¢ do konstrukcji
modelu empirycznego, ktory w przestrzeni kointegracyjnej bedzie zawierad
jednocze$nie aktywa zagraniczne netto i aproksymantg ich przyrostu. Oznacza-
toby to dwukrotne uwzglednienie w modelu tej samej informacji. Poniewaz
w dalszej czgéci pracy (rozdz. IX) analizowane jest oddzialywanie aktywow
zagranicznych netto na realny kurs PLN/EUR, a wptyw U na g jest dysku-
syjny, zmienng tg ostatecznie pominig¢to w analizach premii za ryzyko.

W przypadku zadtuzenia ogétem juz tylko pobiezna analiza graficzna wska-
zuje, ze proby powigzania zmiennosci ryzyka walutowego z wahaniami U®
i objasnienia w ten sposob wahan kursu realnego PLN/EUR sa skazane na
niepowodzenie. Jesli U istotnie aproksymowalyby premie za ryzyko zwigzane
z papierami warto§ciowymi denominowanymi w zlotych, to w analizowanym
okresie powinna wystepowacé realna deprecjacja zlotego. Inaczej jest jednak
w przypadku krajowego deficytu budzetu panstwa B™ i relacji krajowego
i zagranicznego dhugu krotkookresowego U ™', ktérych wahania po wprowa-
dzeniu rezimu plynnych kurséw walutowych sg zbiezne z oscylacjami kursu
realnego. Mozna rowniez zauwazy¢, ze glebsze fluktuacje B™ i U™" poprze-
dzaja wicksze dostosowania kursu walutowego ¢’ .

Wskazanie kryteriow pozwalajacych na aprioryczne rozstrzygnigcie, ktora
ze zmiennych — relacja dtugu krotkookresowego U ™', czy tez deficyt budzeto-
wy B —satysfakcjonujaco precyzyjnie aproksymuje wahania ryzyka kursowe-
go, jest problematyczne. Kelm (2010b, 2011) podejmuje probe identyfikacji
zalezno$ci wigzacych dhug kréotkookresowy, deficyt budzetowy i wskazywane
juz wyzej wewnetrzne A" i zewnetrzne A" determinanty ryzyka walutowego.
Przyjmujac, ze gtéwnym Zrodlem narastania zadtluzenia krotkookresowego jest
(i) nieréwnowaga sektora fiskalnego (ktéra mozna opisa¢ pewna funkcja deficy-
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tu budzetu panstwa) i (ii) indukowane przez zmiany ryzyka globalnego wahania
popytu na aktywa denominowane w ztotych, zadtuzenie krotkookresowe mozna
przedstawi¢ za pomoca funkcji:

A =UST =UZT + £,(B%) + F,(277) +V, (6.28)

gdzie: V — efekty majatkowe (valuation effects), f,, f, sa funkcjami B
i A7, Poniewaz pierwsze dwa sktadniki sg determinowane przez zmienne
krajowe, rownanie (6.28) mozna zapisa¢ rownowaznie:

DST __ £ [ 4INT EXTY _
U~ =f(47)+ L&) =1(4) (6.29)
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-------------- q(m) B(DX) q(T) u(DsT)

Rysunek 6.9. Realny kurs walutowy q" i aproksymanty ryzyka, 1997:01-2011:06

Objasnienia: warto$ci zmiennych U(CA), U(DT), U(DST) i B(DX) odlozono na prawych
osiach; dodatnie wartosci oznaczaja dtug lub deficyt.

Interpretacja modelu (6.29) jest nast¢pujagca. Wzrost dtugu wynikajacy ze
zwigkszonej emisji bondéw skarbowych, jest indykatorem (i) narastajacych

263



Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

probleméw w finansowaniu biezacych wydatkéw rzadowych lub (ii) spadku
zaufania inwestorow do skarbowych papieréw wartosciowych o dtuzszym termi-
nie wykupu. W pierwszym przypadku mozna rozwazy¢ wariant skrajnie ekspan-
sywnej (lub nieodpowiedzialnej) polityki fiskalnej polegajacej na finansowaniu
nadmiernych wydatkéw rzadowych za pomoca zwigkszenia dlugu krotkotermi-
nowego. Skutkiem bedzie pojawienie si¢ glebokiego deficytu budzetowego,
wzrost dtugu krétkookresowego oraz wzrost premii za ryzyko indukowany przez
czynniki wewngtrzne. Alternatywnym kanaltem jest transmisja ryzyka o charak-
terze globalnym lub regionalnym. Podstawy do sformutowania takiej hipotezy sa
satysfakcjonujaco mocne. [ tak, bezpieczniejszym sposobem finansowania
wydatkow budzetowych jest sprzedaz papieréw dlugoterminowych, wobec
czego zwigkszenie emisji bondéw skarbowych bedzie mialo miejsce gtownie
wtedy, gdy przy ustalonych stopach procentowych pojawi si¢ bariera popytu na
obligacje. Ta ostatnia moze by¢ skutkiem wzrostu ryzyka zwigzanego z inwesty-
cjami w krajach zaliczanych do grupy gospodarek wschodzacych, oznaczajacego
spadek zainteresowania papierami wartosciowymi o dtuzszych terminach wyku-
pu. Istotnym uzupetnieniem takiego rozumowania jest zalozenie, zgodnie z kto-
rym efekty spadku ryzyka pojawiaja si¢ z pewnym opodznieniem, co odpowiada-
loby sytuacji, w ktérej wigksze inwestycje dlugoterminowe sa podejmowane
dopiero wtedy, gdy obnizka ryzyka jest oceniana jako trwata.

4.1. Wahania ryzyka wewnetrznego — kurs zloty/euro w okresie
1999:01-2009:09

Wyniki estymacji modelu VEC-I(1) (6.12) w okresach 1999:01-2009:09
i 1999:2011:06 (tab. 6.9 i omdéwienie rys. 6.7 i 6.8) pozwalaja na sformutowanie
dwodch wnioskoéw. Po pierwsze, rekursywne oszacowania parametrow w probie
1999:01-2009:09 charakteryzuja si¢ dos¢ duzymi wahaniami, ale jednocze$nie
przestanki do postawienia tezy o indukowanej przez kryzys subprime zmianie
strukturalnej w relacji rdwnowagi wigzacej kurs realny z dysparytetem realnych
stop procentowych sg stosunkowo stabe. Zgodnie z przyjeta dalej hipoteza
niestabilno$¢ rekursywnych ocen parametru f,, w probie 1999:01-2009:09 jest
konsekwencja wahan ryzyka, ktore zgodnie z zaprezentowang powyzej dyskusja
moze by¢ aproksymowane przez relacj¢ krajowego i zagranicznego zadluzenia
krétkookresowego U ™. Tak sformutlowana hipoteza badawcza implikuje
dominujacg role czynnikow wewnetrznych w kreacji ryzyka walutowego, ale
jest jednocze$nie niesprzeczna z obserwowanym az do kryzysu subprime rela-
tywnie stabilnym poziomem ryzyka globalnego, a w przypadku akceptacji tezy
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0 anomalii aprecjacyjnej poprzedzajacej kryzys subprime — fagodnym trendem
spadkowym ryzyka regionalnego (wzglednie: wzrostem tzw. ,,apetytu” na ryzy-
ko). Po drugie, objecie badaniami catego okresu 1999:01-2011:06 pozwala na
identyfikacje nasilajacych si¢ od czwartego kwartatu 2009 symptomow zmian
w zalezno$ciach wiazacych realny kurs walutowy z realnymi stopami procen-
towymi, ktorych skutkiem jest blisko trzykrotny wzrost rekursywnych oszaco-
wan parametru f,, oraz nieadekwatno$¢ modelu CHEER (6.12) do opisu
mechanizméw ksztattujacych realny kurs ztotego wzgledem euro (por. wyniki
w tab. 6.9, dolny panel). Zgodnie z przyjmowang dalej hipoteza robocza przy-
czyng zmiany strukturalnej w funkcji kursu realnego jest nieobecny w U ™'
gwaltowny wzrost ryzyka globalnego i podatno$¢ kursu zlotego na tzw. efekty
zarazania (contagion).

W pierwszym etapie badan zanalizowano oddziatywanie ryzyka walutowe-
go na realny kurs PLN/EUR w okresie 1999:01-2009:09 (por. takze: Kelm,
2010Db, 2011).

Punktem wyjscia analizy jest rownanie (6.29). Poniewaz zmiennos$¢ udziatu
krajowego deficytu budzetu panstwa w PKB jest zblizona do wahan relacji
zadhuzenia krotkookresowego (rys. 6.9) i jednoczesnie wahania U ™" sg wspot-
okreslane przez B™ , analizie empirycznej poddano model CHEER:

Yon :[qT,ApT’Ap*T’iS,i*S’U DST;t]I (6.30)

Tabela 6.10. Testy stabej egzogenicznosci U ®°T w modelu VEC-I(1) (6.30)

1999:01-2009:09 1999:01-2011:06
Model ze Model bez Model ze Model bez
\ zmiennymi zero- zmiennych zero- zmiennymi zero- zmiennych zero-
jedynkowymi jedynkowych jedynkowymi jedynkowych
1 0,865 0,856 0,237 0,766
2 0,064 0,405 0,125 0,802
3 0,132 0,590 0,175 0,572
4 0,128 0,711 0,183 0,689
5 0,041 0,449 0,043 0,339

Objasnienia: W tabeli podano graniczne poziomy istotnosci w testach stabej egzogenicznosci.

Wstepna analiza empiryczna modelu VEC-1(1) (6.30) przebiegata analo-
gicznie do przeprowadzonej w przypadku modelu CHEER bez premii za ryzyko:
(i) przetestowano dtugos¢ opoznienia, (ii) dotaczono zmienne zero-jedynkowe
zidentyfikowane w tabeli 6.1, a nastgpnie (iii) zweryfikowano hipotezy statysty-
czne odnoszace si¢ do wlasnosci stochastycznych sktadnika losowego.
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W drugim kroku przeprowadzono weryfikacje kluczowej hipotezy zaktada-
jacej slabg egzogenicznoéé zadhuzenia krotkookresowego U™ . Celem byto
potwierdzenie zatozenia, zgodnie z ktorym zalezno$¢ przyczynowo-skutkowa
miedzy aproksymantg ryzyka i realnym kursem walutowym jest jednokierunko-
wa i tym samym nieobecne sg problemy interpretacyjne wynikajgce z natych-
miastowych sprzgzen pomig¢dzy kursem i premia za ryzyko.

Tabela 6.10 zawiera zestawienie wynikow testow slabej egzogenicznos$ci
w modelu VEC-I(1) (6.30) przy zalozeniu obecnosci od 1 do 5 wektorow
kointegrujacych w obu analizowanych prébach. Wniosek o braku podstaw do
odrzucenia hipotezy zaktadajacej stabg egzogenicznos¢ zadtuzenia U ™" nie bu-
dzi watpliwosci, co uzasadnia rozwazenie systemu warunkowego:

Yoy =[a",Ap", ApT,i%,i 51T (6.31a)
Yoy =[U™"] (6.31b)

Test kointegracji Trace wskazuje na obecnos¢ trzech warunkéw rownowagi
w systemie VEC-1(1) (6.31) i jest to wynik niesprzeczny z liczbg pierwiastkow
charakterystycznych macierzy stowarzyszonej lezacych blisko krawedzi kota
jednostkowego, ktore sugerujg rozwazenie dwoch trendow stochastycznych 1(1)
i trzech relacji kointegrujacych (tab. 6.11). Uwzglednienie korekty Bartletta pro-
wadzi jednak do identyfikacji tylko dwoch wektorow kointegrujacych w modelu
warunkowym. Poniewaz ten ostatni wynik jest spdjny z zatozeniami lezacymi
u podstaw specyfikacji modelu CHEER, rozwazono ostatecznie model VEC-I(1)
(6.31)dlaV =2.

Tabela 6.11. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (6.31), 1999:01-2009:09

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) A

0 158,76 139,80 0,000 0,000 0,974
1 81,73 69,63 0,004 0,056 0,974
2 45,06 38,85 0,109 0,306 0,867
3 16,25 14,26 0,713 0,838 0,867
4 0,85 0,68 0,999 1,000 0,593

Objasnienia:jak do tab. 6.3.

Strukturalizacje wektorow kointegrujgcych oparto na zatozeniach, ktore
dyskutowano przy konstrukcji modelu VEC-1(1) (6.12) bez premii za ryzyko z ta
jednak réznica, ze w wektorze kointegrujacym definiujacym sSciezke rownowagi
kursu realnego uwzgledniono obecnos$¢ premii za ryzyko:
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{ApT + ﬂan + ﬂllAp*T + ﬂ17t}~ I (0) (6-323)

{a" + B, (" =Ap") = (I —Ap ™))+ B, U™ + B,,t}~ 1(0) (6.32b)
gdzie: B, B, <0, B,, >0 oraz S,, <0. Wyniki estymacji parametréw podsu-
mowano w tabeli 6.12.

Tabela 6.12. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (6.31), 1999:01-2009:09

qT ApT B Ap*T i U °sT t
B ~0,0217 1 0 0 0 0 0,00003
(3.6) (3.1)
B, 1 5949 5949 5949  -5949 0,152 0
(4,5) (4,5) (4,5) (4,5) (5.7)
al 0,950 0,741 0028 0,194 0,004 0 -
(2,1) (6,6) (5,6) (2,5) (2,1)
a, -0,148 . 0,002 0,013 . 0 -
(4.4) (5.8) (2,2)
LR = 0,550
AR(1)=0,198 AR(2) = 0,127 DH = 0,074
AR(3)=0,124 AR(4) = 0,308 ARCH(1) = 0,730 ARCH(2) = 0,966

Objasnienia:jak do tab. 6.7.

Trajektori¢ rownowagi inflacji krajowej definiuje roOwnanie:

Ap! =0,0217q, —0,00003t (6.33)
(3,6) (3.2)

ktérego struktura wskazuje na istnienie podwdjnego mechanizmu korekty bite-

dem w reprezentacji ECM roéwnania inflacji krajowe;j:

AN pl =-0,741{Ap/, —0,0217q/, +0,00003(t —1)}+ ST.* (6.34)
(6,6) (36) (31)

gdzie ST,*" reprezentuje krotkookresowy sktadnik modelu VEC.

Precyzja ocen parametrow rownania (6.33) jest wyraznie wigksza w porow-
naniu z doktadnos$cig oszacowan uzyskanych w modelu VEC-1(1) (6.12) bez
premii za ryzyko (por. tab. 6.9). Taki wynik jednoznacznie wspiera hipotezg,
zgodnie z ktorg ceny w sektorze tradables matej i otwartej gospodarki sg deter-
minowane przez ceny zagranicy. Struktura wektora kointegrujacego (6.33)
wskazuje jednak, ze w przypadku gospodarki Polski powyzsze dostosowania
miaty w analizowanym okresie charakter nieliniowy. W szczego6lnosci, deprecja-
cja nominalnego kursu walutowego lub wzrost cen w zagranicznym sektorze
tradables prowadzit do akceleracji cen krajowych, czego skutkiem byt wzrost
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inflacji. W przypadku przekroczenia przez ceny krajowe poziomu PPP réwno-
wazenie systemu zapewnial spadek inflacji. Oznacza to wystgpowanie konwer-
gencji cen krajowych do poziomu wyznaczanego przez arbitraz cenowy w Krajo-
wym i zagranicznym sektorze tradables.

Obecnos¢ dezinflacyjnego trendu deterministycznego w rownaniu (6.33)
mozna interpretowac jako skutek otwartej struktury modeli VEC-1(1) (6.30)
—(6.31) (por. dyskusja w rozdz. IV, pkt 5), w ktorych specyfikacjach pominigto
zmienne pozwalajace na empiryczng analiz¢ powigzan cen z jednostkowymi
kosztami produkcji.

Roéwnanie definiujgce realny kurs walutowy potwierdza jego zwigzek z wa-
haniami relacji krajowego i zagranicznego zadtuzenia krotkookresowego U ™" :

qF =-5,949((i° — Ap!) — (i’ — Ap.T)) + 0,520 > (6.35)
(4,5) (5,7)

Oszacowanie pierwszego parametru rownowagi wskazuje, ze horyzont oczeki-
wan kursowych wynosi w przyblizeniu pot roku. Jednoczes$nie znak i precyzja
oceny parametru kwantyfikujagcego transmisje pomiedzy ryzykiem walutowym
i kursem realnym PLN/EUR nie budzg zastrzezen.

Analiza dostosowan kursu realnego do trajektorii rtownowagi ma charakter
warunkowy, gdyz przyjecie tylko nieco bardziej liberalnego poziomu istotnosci
w tecie restrykcji zerowej na parametr ¢, dostosowan AQ' wzdhuz relacji
rownowagi (6.33) prowadzi do rownania korekty btedem, w ktérym kurs realny
dostosowuje si¢ jednoczesnie do wektorow kointegrujacych (6.33) i (6.35).
Struktura rownania:

Aq; =-0148{q], +5,949((i’, —Ap[,) - (i —Ap})) — 015207
(4,4) (4.5) (5.7)

—0,950{Ap/, —0,0217q, +0,00003(t —1)}+ ST," (6.36)
(2,1) (3,6) (31
jest zatem nieco bardziej ztozona. Zgodnie z pierwszym sktadnikiem réwnania
(6.36) realna deprecjacja ztotego wzgledem euro indukuje procesy dostoso-
wawcze, ktorych natgzenie jest znacznie wigksze niz w modelach PPP (potokres
wygasania rzedu 3-5 lat) i nieco wieksze od uzyskanego przez Keblowskiego
i Welfego (2012)w modelu CHEER z premig za ryzyko aproksymowang przez
spread CDS-6w. W horyzoncie jednego miesigca redukcji ulega 14,8% nierow-
nowagi obserwowanej w poprzednim miesigcu, co przektada si¢ na warto§¢ HL
nieprzekraczajaca 4,5 miesigca. Drugi sktadnik réwnania Aq' wskazuje na
obecno$¢ identyfikowanego juz wczesniej, charakterystycznego dla hipotezy
IKE mechanizmu ucieczki od rownowagi EEL Latwo zauwazy¢, ze w tym przy-
padku realna deprecjacja zlotego (wzrost (') przektada sie dalsze zwiekszanie
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tempa deprecjacji (wzrost Aq’ z parametrem 0,950-0,0217=0,021), podczas
gdy wzrost inflacji krajowej Ap’ prowadzi do w przyblizeniu wprost propor-
cjonalnej aprecjacji kursu realnego, co przy zalozeniu egzogeniczno$ci cen
zagranicznych moze nastapi¢ tylko w przypadku braku zmian dynamiki kursu
nominalnego Ab w odpowiedzi na zmiany inflacji krajowej Ap' .

Tabela 6.13. Mnozniki dlugookresowe w modelu VEC-I(1) (6.31) z wektorami kointegrujacymi
(6.33) i (6.35), 1999:01-2009:09

q’ Ap' i Ap” i VES t
AqQ' -0,1275 -0,0686 -0,8811 -0,8811  0,8811 0,0222  —0,00003
(3,9) (0,2) (4,4) (4,4) (4,4 (4,4 2,1)
Ap' -0,0137 —0,7267 -0,0145 -0,0145  0,0145 0,0004  —0,00002
(1,8) (6,6) 0,3) 0,3 0,3 0,3 (6,6)
AQ® 0,0015 0,0152 0,0126 0,0126  -0,0126  -0,0003  0,00001
(4.3) 31) (58) (5.8) (5.8) (5.8) (5,6)
ApT 0,0168  -0,2692  0,0751 0,0751  -0,0751  -0,0019  -0,00001
(3,0) (35) (22) (2,2) (2,2) (2,2) (2,9)
AP 0,0001 0,0031 0,0013 0,0013  -0,0013 —0,00003  0,00001
0,8 (1.5 (1.4) (1.4 (1.4 (1.4 (2,1)

Objasnienie: jak do tab. 6.8.

Oszacowania mnoznikow calkowitych zestawiono w tabeli 6.13. Ich analiza
pozwala sformutowa¢ cztery istotne wnioski.

1. Obie zmienne opisywane przez wektory kointegrujace charakteryzujg si¢
autokorekta (self-adjustment) z czego wynika wniosek, iz rozwazany system
VEC nalezy interpretowa¢ jako model opisujacy zarowno realny kurs walutowy,
jak 1 inflacje krajowa — impuls powodujacy zaburzenie jednej z tych zmiennych
uruchamia procesy dostosowawcze i ich powr6t na Sciezki rownowagi.

2. Mnozniki wzgledem stop procentowych i inflacji za granicg istotnie
roéznig si¢ od zera, a kierunek ich dlugookresowego oddzialywania na realny
kurs walutowy PLN/EUR jest zgodny z zalozeniami modelu CHEER. Istotne
jest rowniez oddzialywanie premii za ryzyko, ktorej wzrost prowadzi do
deprecjacji ztotego. Inaczej jest jednak, gdy rozwazy¢ skutek zaburzen realnego
kursu walutowego w réwnaniu inflacji i zaburzenia inflacji w réwnaniu kursu
walutowego. Okazuje si¢, ze w tych przypadkach oba mnozniki catkowite sg
statystycznie nieodroznialne od zera. Takie wyniki nie zaskakuja, jesli zauwa-
zy¢, ze wzrost inflacji przektada si¢ jednoczesnie na poziom cen oraz — zgodnie
z modelem PPP — na nominalny kurs walutowy, czego efektem jest to, ze realny
kurs walutowy pozostaje w dlugim okresie na Sciezce rownowagi.
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3. Interesujaca jest interpretacja wynikéw uzyskanych dla kraiowej nomi-
nalnej stopy procentowej. Parametry korekty bledem w rownaniu i° wskazuja
na wzrost oprocentowania na rynku miedzybankowym zaréwno w odpowiedzi
na deprecjacje ztotego (ECT(Ai®)=0,002, t=5,8), jak i dodatnie odchylenia
inflacji od trajektorii (6.33) (ECT(Ai®)=0,028,t=5,6). Analiza mnoznikow
catkowitych potwierdza zatem obecno$¢ w systemie CHEER (6.33)—(6.36)
mechanizméw, ktére mozna interpretowaé w kategoriach funkcji reakcji banku
centralnego lub empirycznej reguty Taylora.

4. We wszystkich zmiennych krajowych obecne sg trendy, ktére nie sa
explicite opisywane przez model. W przypadku inflacji w krajowym sektorze
tradables obecne jest silna tendencja dezinflacyjna co bezposrednio uzasadnia
spadkowy trend krajowej nominalnej stopy procentowe;j.

Podsumowujac powyzsza dyskusje nalezy podkresli¢, ze rozszerzenie
modelu CHEER o premi¢ za ryzyko prowadzi do konstrukcji modelu o inter-
pretacji spojnej z modelami teoretycznymi oraz potwierdzenia obecnosci mecha-
nizméw implikowanych przez model Frydmana i Goldberga (2007). Porownanie
oszacowan parametrow rownowagi £ i dostosowan « z uzyskanymi w mode-
lach CHEER bez premii za ryzyko z dlugoterminowymi stopami procentowymi
(tab. 6.7, proba 1999:01-2011:06) i stopami krotkoterminowymi (tab. 6.9, proba
1999:01-2009:09 i 1999:01-2011:06) wskazuje, ze dotaczenie aproksymanty
ryzyka U™" prowadzi do spadku oceny parametru wigzacego realny kurs
walutowy z dysparytetem realnych stop procentowych ( 3,, =5,9). Taki wynik
pozwala postawi¢ teze, ze duze oceny parametrow /f3,, W modelach bez ryzyka
walutowego (ocena f,, rowna 42,7 w modelu VEC-I(1) (6.6) oraz 32,6 lub 62,9
w modelu VEC-I(1) (6.12)) wynikajg z niepelnej specyfikacji: nieuwzglgdnienie
zmiennosci kursu realnego wywotywanej przez wahania ryzyka jest kompen-
sowane w systemach VEC-I(1) (6.6) i (6.12) przez duze, zwickszajace zmien-
nos¢ transmitowang bezposrednio z wahan dysparytetu realnych stop procen-
towych, oceny parametru rownowagi f3,, .

Za akceptacja modelu CHEER (6.33)—(6.36) jako satysfakcjonujacego opisu
mechanizméw determinujagcych kurs realny PLN/EUR w okresie 1999:01
—2009:09 przemawiajg rowniez wyniki formalnych testow i wyniki estymacji
rekursywnej parametrow rownowagi £ i dostosowan o .

Na rysunku 6.10 przedstawiono wyniki rekursywnych testow LR restrykcji
strukturalizujacych (lewy panel) oraz wyniki testow Cb staloSci parametréw
rownowagi (szczegdtowy opis testow: Dennis (2006), rozdzial 4, Juselius
(2006), rozdziat 9). Wyniki wskazuja na istnienie podstaw do odrzucenia hipotez
zaktadajacych poprawnos¢ restrykeji przeidentyfikowujacych i statos¢ parame-
trow tylko w modelach VEC obejmujacych efekty krotkookresowe, B/ Yim: -
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W krotszych probach. Wnioski sg jednoznaczne, gdy punktem odniesienia sa
Sciezki rownowagi g, R, : testy LR(R) i Cb(R)) potwierdzajg poprawnos¢

zaproponowanej wyzej struktury powigzan przyczynowo-skutkowych pomiedzy
kursem realnym a krajowa i zagraniczng inflacjg i stopami procentowymi.

50 -
40 .
30 -
20
— 10 A
8 8 S 3 3 °a 8
S & g g g g g
1= 1() J— LR(R1) LR* Ch(y) Cb(R1) Cb*

Rysunek 6.10. Rekursywne testy restrykcji strukturalizujacych LR i rekursywne testy Cb statosci
parametréw rownowagi S = £ w modelu VEC-I(1) (6.31) z wektorami kointegrujgcymi (6.33)
i (6.35), 1999:01-2005:01/2009:09

Objasnienia: LR*, Cb* — warto$ci krytyczne przy poziomie istotnosci 0,05; LR(R1), Cb(R1)
— testy restrykcji w modelu skoncentrowanym (por. rozdziat IV, punkt 5.2, takze: omdéwienie
rysunku 4.10)

Estymacja rekursywna parametrow dlugookresowych /S 1 parametréw
dostosowan « takze pozwala potwierdzi¢ teze o stabilnosci w czasie zwigzkoéw
rownowagi definiowanych przez rownania (6.33) 1 (6.35) i stabilno$ci parame-
trow dostosowan w rownaniach (6.34) i (6.36). Analiza wynikow estymacji
rekursywnej przedstawionych na rysunku 6.11 wskazuje, ze oceny parametru
., wiazacego inflacje krajowa z realnym kursem walutowym w réwnaniu
(6.33) wahajg si¢ w waskim przedziale od —0,25 do —0,20, podczas gdy osza-
cowanie parametru kwantyfikujacego przetozenie zmian dysparytetu realnych
stop procentowych, £3,,, na wahania kursu realnego oscyluje w przedziale 5,9
—6,0. Jedynie w przypadku oceny parametru mierzacego wptyw ryzyka waluto-
wego na Kkurs realny mozna zauwazy¢ niewielki trend spadkowy od wartosci
—0,13 uzyskanej w probie 1999:01-2005:01 do uzyskanej dla calej proby
1999:01-2009:09 oceny —0,15, ale wynik ten mozna zinterpretowac jako
posrednie wsparcie tezy o rosngcym znaczeniu ryzyka walutowego w ksztalto-
waniu kursu realnego PLN/EUR. Takze stabilno$¢ ocen parametrow dostosowan
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inflacji krajowej i kursu realnego do $ciezek rownowagi definiowanych — odpo-
wiednio — przez pierwszy i drugi wektor kointegrujacy nie budzi zastrzezen.

0,00 0,00008 -
0,01 | 000006 + . .
-0,02 - 0,00004 - T N
o | T e T
0,08 | S Sy 000000 |
-0,05 e " . o o 0,00002 - @ - . .
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020 T
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§ &8 & & K& § & & & &8
e <2XSE beta(2,2) - +2XSE -2xSE BetaR1(2,6) - +2XSE

b. parametry rownowagi [,

Rysunek 6.11. Rekursywna estymacja parametrow rownowagi modelu VEC-1(1) (6.31)
z wektorami kointegrujgcymi (6.33) i (6.35), 1999:01-2005:01/2009:09

Ostatnim watkiem, ktory nalezy podja¢ w dyskusji o wlasno$ciach modelu
CHEER (6.33)—(6.36) jest analiza odchylen inflacji Ap' i kursu realnego q' od
trajektorii rownowagi. Rysunek 6.12 przedstawia reszty A Y 1 BymRu-
Analiza graficzna wskazuje, ze niezaleznie od pozytywnych wynikow testow
restrykcji strukturalizujacych, testow statosci parametrow roéwnowagi oraz
wynikow estymacji rekursywne;j i satysfakcjonujaco doktadnego opisu proceséw
obserwowanych w apogeum kryzysu subprime, model CHEER (6.33)—(6.36)
moze by¢ niewystarczajacy do replikowania wahan realnego kursu PLN/EUR
W okresie nastgpujacym bezposrednio po kryzysie subprime. Analiza nieréwno-
wag B Y | BoymRi pozwala wyprowadzi¢ istotne wnioski. I tak, przewar-
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toSciowanie zlotego w drugim potroczu 2008 r. bylo indukowane przede
wszystkim przez mechanizmy krétkookresowe (duze ujemne wartosci ;Y
na prawym panelu rys. 6.12), podczas gdy Sciezka fg R, wskazuje na
umiarkowane przewarto$ciowanie realnego kursu PLN/EUR. Wnioski zmieniaja
sie, gdy uwzgledni¢ dodatnie i duze odchylenia kursu realnego ¢’ od obu
Sciezek rownowagi B Y | BimRy drugim i trzecim kwartale 2009. Ich
interpretacja w ramach skroconej proby 1999:01-2009:09 jest problematyczna,
gdyz nie mozna wykluczy¢ dwoch alternatywnych wyjasnien. Zgodnie z pierw-
szym niedowarto$ciowanie zlotego w koncu okresu 1999:01-2009:09 mogto
mie¢ charakter przej$ciowy, zas drugie wigze znaczne i jednokierunkowe odchy-
lenia kursu realnego od obu $ciezek rownowagi £, Ym: | SRy Z deprecja-
cja realnego kursu réwnowagi PLN/EUR na skutek trwatego wzrostu ryzyka
globalnego i trwatego wzrostu premii za ryzyko zwigzanego z inwestycjami
w aktywa denominowane w zlotych. Weryfikacja tak postawionych hipotezy
wymaga rozszerzenia badan na okres 1999:01-2011:06.
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0,02 4 02 A
1 I
0,01 - ny O,l i B :‘:'
0,00 4N g A '
-0,01 0.0 1
-0,02 A 0.1 1
-0,03 - 02 -
D O +H N MM I IO © I~ 0 O [2] o — N ™ < Te) © N~ o (2]
> O O 9O 9 9 O 8 O & 3 > O O © Q@ 9 8 © 8 © 3
> S &8 & & &6 &6 & & © & > & &6 &6 &8 & & & & © ©
— AN AN AN N &N N N N N - N N N N N N N N N N
________ beta(1)'y(t) beta(1)'R1(t) -------- beta(2)'y(t) beta(2)'R1(t)

Rysunek 6.12. Relacje /3, Ym: | BymRy W modelu VEC-I(1) (6.31) z wektorami
kointegrujacymi (6.33) 1 (6.35), 1999:01-2009:09

4.2. Wzrost ryzyka globalnego — model CHEER w okresie 1999:01-2011:06

Zestawione w tabeli 6.14 wyniki estymacji parametrow modelu CHEER
z premig za ryzyko prowadza do wniosku o zatamaniu zalezno$ci zidentyfiko-
wanych w rownaniach (6.33)—(6.36) po rozszerzeniu analizy na caly okres
1999:01-2011:06. Precyzja ocen kluczowych parametrow rownowagi wigzacych
inflacje¢ krajowa z kursem realnym i realny kurs walutowy z dysparytetem
realnych stop procentowych jest niesatysfakcjonujaca. Widoczne jest jednocze-
$nie ,,rozmywanie si¢” obu relacji rownowagi dtugookresowej: oszacowania
wszystkich parametrow rownowagi sg zdecydowanie mniejsze niz w rGwnaniach
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(6.33) i (6.35), maleje rowniez oszacowanie parametru dostosowan kursu
realnego do drugiego wektora kointegrujacego i ocena parametru autokorekty
kursu realnego (,, =—0,090 wobec 7, =—0,128 w probie skroconej 1999:01
—2009:09).

Tabela 6.14. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (6.31), 1999:01-2011:06

q’ Ap” i ApT i Ut t
ﬂl' -0,0151 1 0 0 0 0 0,00001
2.1 11
,BZ' 1 -3,600 3,600 3,600 -3,600 -0,108 0
2.1 2.1 21 21 (EX))
a, . -0,741 0,016 -0,316 0,0043 0 -
(6,6) (4,0) (4,8) (2,0)
a; -0,097 . 0,001 0,017 . 0 -
(3,6) (3.3) (3.3
LR =0,001
AR(1) =0,061 AR(2) = 0,398 DH = 0,000
AR(3) =0,102 AR(4) = 0,194 ARCH(1) = 0,461 ARCH(2) = 0,218

Objasnienia: jak do tab. 6.7.
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Rysunek 6.13. Rekursywne testy restrykcji strukturalizujacych LR, 1999:01-2005:01/2011:06;
relacje By Yimy 1 BomRy W modelu VEC-1(1) (6.31), 1999:01-2011:06

Objasnienia: Wyniki estymacji parametrow w calej probie zawiera dolny panel tabeli 6.14.
Rekursywne testy restrykcji strukturalizujgcych wskazujg na nieadekwat-
nos¢ dhugookresowej struktury modelu VEC-I(1) (6.31), gdy jego parametry sa

estymowane w probach konczacych si¢ w drugiej potowie 2009 roku, za$ dalsze
wydtuzanie proby do czerwca 2011 prowadzi do uzyskiwania coraz wigkszych
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warto$ci sprawdzianow testow restrykcji przeidentyfikowujacych (rys. 6.13,
lewy panel) i tym samym do spadku granicznych poziomow istotnosci w tescie
LR az do calkowicie nieakceptowanej wartosci 0,001. Jednocze$nie analiza
odchylet B, Ym: 1 BomRy (rys. 6.13, prawy panel) prowadzi do jednozna-
cznego wniosku 0 trwalym dodatnim odchyleniu kursu realnego od trajektorii
rownowagi, przy czym odchylenia od $ciezki stricte dlugookresowej S R, sa
tylko nieznacznie mniejsze od trajektorii rOwnowagi wyznaczanej przy uwzgle-
dnieniu mechanizméw krotkookresowych B Y- Taki wynik mozna inter-
pretowac na dwa sposoby. Estymacja parametrow rdownowagi moze wskazywac
na utrzymujgce si¢ przez ponad 2 lata stabilne niedowarto$ciowanie zlotego
wzgledem euro. Rownie mocne wsparcie znajduje teza o wystgpieniu zmiany
strukturalnej w relacji definiujacej kurs realny q', ktorej skutkiem byta trwala
deprecjacja kursu réwnowagi PLN/EUR. W obu przypadkach przyczyny mozna
upatrywa¢ we wzro$cie globalnego ryzyka walutowego.

Optymalne podejscie w modelowaniu zmian strukturalnych polega na
rozszerzeniu specyfikacji modelu o takie dodatkowe zmienne, ktore w catosci
zaabsorbowalyby przesunigcia poziomow lub zmiany trendéw zmiennych endo-
genicznych i tym samym pozwolityby na przywrdcenie struktury zwiazkow
przyczynowo-skutkowych zidentyfikowanych przed wystgpieniem zmiany stru-
kturalnej. Przyjecie takiej perspektywy w badaniach determinant kursu realnego
PLN/EUR oznacza konieczno$¢ dokonania takich modyfikacji modelu VEC-1(1)
(6.31), ktore prowadzityby do konstrukcji systemu o strukturze zblizonej do
rownan (6.33)—(6.36). Podstawowa trudnos¢ wynika stad, ze identyfikacja
obserwowalnych zmiennych indukujgcych zmiane strukturalng w potowie roku
2009 jest problematyczna. Analiza wycen kontraktéw CDS powigzanych
Z instrumentami denominowanymi w zlotych wskazuje wprawdzie na wzrost
ryzyka wigzanego z inwestycjami w aktywa denominowane w zlotych, ale
jednoczesnie obserwowany jest wzrost ryzyka wigzanego z bezpiecznymi instru-
mentami dluznymi emitowanymi przez rzad Niemiec, czego ostatecznym skut-
kiem jest stabilizacja wykorzystanej w pracach Kebtowskiego i Welfego (2012)
oraz Kebtowskiego (2012) wzglednej miary ryzyka walutowego A°® — 21> na
poziomie obserwowanym juz na poczatku roku 2005 (rys. 6.14).

W alternatywnej argumentacji mozna odwotywac si¢ do wnioskoéw formuto-
wanych na podstawie réwnania (6.21) wigzacego ryzyko walutowe z jego rynko-
wymi wycenami 7 i 7" . W szczegdlnosci, efektywna miara ryzyka walutowe-
go powinna uwzgledniaé asymetrie (7 #7 ) z jaka inwestorzy wyceniaja
ryzyko zwigzane z aktywami denominowanymi w walutach peryferyjnych, co
ostatecznie prowadzi do rozwazenia relacji A — 74 , gdzie 0< 7 <1, przy czym
dla walut postrzeganych jako niestabilne bedzie zachodzi¢ 7 — 0. Dlatego tez
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w analizie kursu realnego q' przyjeto wstepnie rozwigzanie polegajace na
uwzglednieniu w przestrzeni kointegracyjnej zmiany strukturalnej w okresie
wyzszego ryzyka globalnego®. Poniewaz trudno wskaza¢ aprioryczne przestanki
przemawiajace za wyr6znieniem $cisle okreslonego podokresu, struktur¢ modelu
VEC:

Yoy =[a7,Ap",Ap™,i%,i;t,c09xx]’ (6.37a)
Yoy =[U™"] (6.37h)
gdzie c09xx oznacza zmienng zero-jedynkowa przyjmujaca warto$¢ 1 w okre-
sie 1999:xx-2011:06, okreslono za pomocg kryteriow informacyjnych Schwarza
SBIC, Hannana-Quinna HQC oraz wspdtczynnikow korelacji kanonicznej (trace

correlation) w modelach VEC, ktére majg interpretacj¢ zblizong do interpretacji
wspotczynnikow determinacji R?.
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lambda(CDS)-lambda(CDS*) ~ ------------- q(T)

Rysunek 6.14. Relatywne wyceny kontraktow CDS i realny kurs walutowy g’

Tabela 6.15 zawiera zestawienie wynikow uzyskanych w modelach VAR
przed okresleniem rzgdu kointegracji (wariant V =5) i w modelu VEC z dwoma
wektorami kointegrujacymi z akceptowanymi we wszystkich wariantach restryk-
cjami strukturalizujgcymi:

W dyskusji zawartej w nastgpnym punkcie zmiana strukturalna jest wigzana z bezposrednig
aproksymantg ryzyka globalnego.
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{ApT + ﬂn qT + ﬂ13 Ap*T + ﬂlB t}~1(0) (6.382a)
{a" + B, ((° —Ap") - (i —Ap™)) +
+ B, U DT 4 Sy COOXX + S, 1}~ 1(0) (6.38b)

Oba kryteria informacyjne wskazuja model ze zmienng wyr6zniajaca okres
2009:03-2011:06. Ostateczny wybor padt jednak na model VEC:

Yo =[7,Ap", AP, i%,i"%;t,c0904] (6.39)
Yoy =[U™>T] (6.39b)

czego przyczyng byta obecnos¢ pierwiastkow wybuchowych w modelach zawie-
rajacych zmienne sztuczne c0903i c0902.

Tabela 6.15. Kryteria SBIC i HQC i wspotezynniki korelacji kanonicznej w modelach VEC-1(1)
(6.37), 1999:01-2011:06

V =5, model bez restrykcji V=2, model z restrykcjami

strukturalizujacymi
Zmiana Korelacja Korelacja
strukturalna SBIC HQC kanoniczna SBIC HQC kanoniczna
c0902 -62,01 -64,60 0,6938 -62,14 -64,51 0,6638
c0903 -62,07*  —64,67* 0,6971= -62,22  —64,59* 0,6702+
c0904 —61,95 —64,55 0,6891 —62,15 —64,54 0,6648
c0905 —61,89 —64,49 0,6850 -62,11 —64,49 0,6610
c0906 —61,88 —64,47 0,6839 —62,09 —64,47 0,6598
c0907 —-61,93 64,52 0,6854 —-62,20 —64,58 0,6644

Objasnienia: gwiazdka wyrdézniono najmniejsze wartosci SBIC i HQC i najwieksze wartosci
wspodtczynnika korelacji kanonicznej.

Wyniki testow kointegracji wskazujace na obecno$¢ dwoch lub trzech wek-
torow kointegrujacych w systemie VEC-I(1) (6.39) zestawiono w tabeli 6.16, zas
wyniki estymacji parametrow réwnowagi £ i dostosowan « przy zatozeniu
V =2, ktore jest spojne ze wskazaniami testu Trace z korektg Bartletta i wyni-
kami uzyskanymi w modelach wykorzystujacych prébe 1999:01-2009:09,
zaprezentowano w tabeli 6.17.

Whioski sg nastepujace.

1. Uwzglednienie deprecjacji kursu realnego w okresie nastgpujacym
bezposrednio po apogeum kryzysu subprime znajduje potwierdzenie empirycz-
ne. Ocena parametru f,, jest precyzyjna i wskazuje na ostabienie zlotego
wzgledem euro o ponad 8%.
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2. Rozszerzenie modelu o zmienng sztuczng c0904 nie ostabia skali trans-
misji pomiedzy aproksymantg ryzyka walutowego U ™" a kursem realnym q' .
Przeciwnie: w modelu VEC-I(1) (6.39) ro$nie zaréwno warto$¢ oszacowania
parametru f,, jak i jego precyzja.

Tabela 6.16. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-1(1) (6.39), 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) ||
0 218,42 196,57 0,000 0,000 0,9786
1 115,96 103,46 0,000 0,000 0,9786
2 56,53 50,22 0,051 0,157 0,8627
3 20,37 18,38 0,684 0,684 0,8627
4 4,07 3,16 0,958 0,958 0,6544
Objasnienia: jak do tab. 6.3.
Tabela 6.17. Estymacja parametréw modelu VEC-I(1) (6.39), 1999:01-2011:06.
q’ Ap’ i Ap”T i U™ c0904 t
B -0,021 1 0 0 0 0 0 0,0001
(3,5) (2,8)
B, 1 -4,233 4,233 4233 4,233 -0,166 0,082 0
(4,3) (4,3) (4,3) (4,3) (8,3) (5,7
a, -0,590 0,725 0,019 —-0,330 0,004 0 - -
(1.8 (8,5) (5.2) (5.:3) (2.2)
a, -0,150 0,003 0,019  0,0004 0 - -
(4,6) (7,2) (3,3) (2,1)
LR =0,199
AR(1) =0,155 AR(2) =0,030 DH = 0,000

AR(3) =0,490 AR(4) = 0,240
Objasnienia: jak do tab. 6.7.

ARCH(1) = 0,084 ARCH(2) = 0,079

3. Uwage zwraca spadek oceny parametru mierzacego wpltyw zmian dyspa-
rytetu realnych stop procentowych na realny kurs walutowy f,,. Taki wynik
jest blizszy predykcjom wyjsciowego rownania UIP (5.5), w ktorym korespon-
dujacy z p,, parametr ¢, kwantyfikuje horyzont oczekiwan kursowych.
Poniewaz w przypadku wykorzystania stop procentowych od aktywow
trzymiesigcznych ten ostatni powinien wynosi¢ w przyblizeniu 3, spadek oceny
parametru f,, z wartosci 5,95 w modelu VEC-1(1) (6.31) do 4,23 nie budzi
zatem powazniejszych zastrzezen. Co wigcej, spadkowi oszacowania f,,
W modelu ze zmiang strukturalng w okresie 2009:04-2011:06 mozna nadac
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interpretacje analogiczng do zaproponowanej w przypadku wariantow modelu
VEC-I(1) (6.12) bez premii za ryzyko w probach 1999:01-2009:09 i 1999:01
—2011:06 (por. dyskusja wokot wynikow w tab. 6.9). W szczeg6lnosci mozna
argumentowaé, ze wigksze oszacowanie f,, W modelu bez zmiennej zero-
-jedynkowej c0904 wynika z konieczno$ci skompensowania przez ten parametr
tej czgsci zmienno$ci kursu realnego, ktora byta skutkiem wzrostu ryzyka
globalnego w koncu proby 1999:01-2009:09 (por. rys. 6.12, prawy panel).

4. Wyniki rekursywnych testow LR restrykcji strukturalizujacych, testow
statosci parametrow dtugookresowych (rys. 6.15) i rozktady £, Y 1 BomRu
(rys. 6.16) wskazuja na poprawno$¢ przyjetej strukturalizacji modelu VEC-I(1)
(6.39).

30 - 50 1
25 4 .
o ol
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£ € 8 B B 8§ 888 8 8 8 8
LR(y) e LR(R1) LR* Ch(y) Cb(R1) Cb*

Rysunek 6.15. Rekursywne testy restrykcji strukturalizujacych LR i rekursywne testy Cb statosci
parametréw rownowagi = w modelu VEC-I(1) (6.39) z wektorami kointegrujgcymi (6.40)
i (6.41), 1999:01-2005:01/2011:06

Objasnienia: jak do rys. 6.10.

5. Doktadniejszego wyjasnienia wymagaja wlasnosci stochastyczne modelu.
W szczego6lnosci niepokojacy moze by¢ wynik testu Doornika-Hansena DH,
ktéry daje jednoznaczne podstawy do odrzucenia hipotezy zaktadajacej taczna
normalnos$¢ sktadnika losowego. Blizsza analiza reszt wskazuje, ze roztaczny
test normalno$ci reszt DH pozwala zaakceptowac hipoteze o normalnosci
sktadnikow losowych w réwnaniach kursu realnego Aq' (graniczny poziom
istotno$ci rowny 0,127), inflacji krajowej A’p" (0,255) i inflacji w strefie euro
(0,328). Wynik testu w rownaniu krajowych stop procentowych Ai° nie jest juz
jednoznaczny, gdyz graniczny poziom istotnosci przyjmuje wartos¢ 0,065, za$
W réwnaniu Ai"® normalno$¢ sktadnika losowego nalezy odrzuci¢. O ostatecz-
nej akceptacji modelu (6.39) zadecydowatl fakt, iz przyczyna niespelnienia
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zatozen normalno$ci reszt jest leptokurtycznosci ich rozktadéw, co posrednio
potwierdzaja wyniki testow efektu ARCH, w ktorych graniczne poziomy
istotnosci nie przekraczaja 0,10.
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Rysunek 6.16. Relacje ;) Ym: i BimR: W modelu VEC-I(1) (6.39) z wektorami
kointegrujacymi (6.40) i (6.41), 1999:01-2011:06

Podsumowujac wyniki empirycznej analizy modelu CHEER kursu realnego
PLN/EUR w okresie 1999:01-2011:06 nalezy podkresli¢, ze rozszerzenie specy-
fikacji modelu VEC-I(1) (6.31) o zmienng zero-jedynkowa uwzgledniajaca
potencjalng zmiang strukturalng w réwnaniu definiujacym warunki réwnowagi
kurs realnego q' pozwala na odtworzenie struktury omawianego wyzej modelu
CHEER (6.33)—(6.36). Interpretacja warunkow rownowagi:

Ap! =0,0213q] —0,00002t (6.40)
(3.5)

(2,8)

Q7 =—4,233((° - ApT) - (i’ — ApT)) + 0,166U ™" +0,082c0904  (6.41)
(4,3) (8,3) (5,7)

jest analogiczna do przedstawionej w odniesieniu do modelu CHEER konstruo-
wanego dla proby 1999:01-2009:09 (réwnania (6.33) i1 (6.35)) z tym jedynie
wyjatkiem, ze dotgczenie zmiennej 0904 w rdéwnaniu (6.41) prowadzi do
wyr6znienia okresu 2009:04-2011:06 jako tego, w ktorym nastgpila deprecjacja
realnego kursu rownowagi PLN/EUR o 8,0-8,5%. Poza tym uwzglednienie
zmiany strukturalnej w roku 2009 prowadzi do identyfikacji rOwnan rownowagi
o zblizonych ocenach parametréw rownowagi: elastycznos$¢ inflacji krajowej
wzgledem kursu realnego maleje z —0,0217 do warto$ci —0,0213, za$ semiela-
stycznos$¢ kursu realnego wzgledem dysparytetu realnych stop procentowych
spada z —5,95 do wartosci —4,23, co zwazywszy na duza wahliwo$¢ oszacowan
parametru £,, jest wynikiem akceptowalnym.
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Struktura rownan inflacji krajowe;j i realnego kursu walutowego:

AN p! =-0,725{Ap] —0,0213¢q] +0,00002(t —1)}+ ST* (6.42)
(8,5) (3,5) (2,8)

Aq; =-0150{q], +4.233((¢, ~Ap[,) — (i3 ~ Ap") +

-0,166U %" —0,082c0904 ,}+
7

(8,3) 5

—-0,590{Ap, —0,0213q; +0,00002(t —1)}+ ST (6.43)
(1,8) (3,5) (2,8)

jest zblizona do struktury rownan (6.34) i (6.36), co zapewnia ich analogiczna
interpretacj¢. Jedyna powazniejsza réznica wynika faktu, ze oszacowanie para-
metru dostosowan kursu realnego do wektora kointegrujacego definiujacego
$ciezke rownowagi inflacji Ap’ jest mniejsze i jednocze$nie mniej precyzyjne,
a,, =—0,590,t=1,8. Zgodnie z zaproponowana wyzej interpretacja wahan
kursu realnego q" w odpowiedzi na odchylenia Ap" od trajektorii (6.33) taki
wynik ostabia teze o obecno$ci mechanizmu EEI w réwnaniu kursu realnego.
Whniosek o nieobecnosci mechanizméw opisywanych przez model Frydmana
i Goldberga (2007) w systemie (6.40)—(6.43) bylby jednak przedwczesny. Po
pierwsze, pomijajac sktadniki aproksymujgce wahania ryzyka walutowego tatwo
zauwazy¢, ze rownanie (6.41) jest w istocie pierwszym wektorem kointegru-
jacym identyfikowanym w scenariuszu REH6, podczas gdy struktura réwnania
(6.40) jest zblizona do rozwazanego w tym samym scenariuszu CVAR drugiego
wektora kointegrujacego (por. tab. 3.1). Po drugie, w modelu FG zaktada si¢
powigzanie awersji do ryzyka z ogdlnie definiowanymi nierbwnowagami (gap
effects, por. dyskusja wokét wzoru (6.35)). Te ostatnie sg aproksymowane
w modelu CHEER (6.40)—(6.43) przez zmienne U ™" i c0904.

5. Symetria i asymetria ryzyka walutowego

Bezposrednie poréwnanie wynikow estymacji parametrow relacji kointegru-
jacej (6.41) z ocenami uzyskanymi we wczesniejszych badaniach kursu realnego
PLN/EUR, w ktorych w roli aproksymant ryzyka réwniez wykorzystywano
zmienne fundamentalne, nie jest mozliwe z dwoch powodow. Po pierwsze,
w pracach Kelma i Begzy-Bojanowskiej (2005), Kelma i Karpa (2005) i Kelma
(2010a) przyjeto arbitralne krotkookresowa homogenicznos¢ kursu nominalne-
go, cen krajowych i cen zagranicznych, tj. zatozenie o identycznych co do skali
reakcjach kursu realnego Aq' na krétkookresowe zmiany kursu nominalnego
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Ab oraz cen krajowych Ap' i zagranicznych Ap™ . Konsekwencja byto pomi-
nigcie analizy nieliniowego rownania PPP dla cen krajowego sektora tradables
(6.40), a w przypadku niespdjnosci restrykcji homogenicznosci krotkookresowej
z informacjg zawartg w probie — niezgodno$¢ estymatorow parametrow roéwno-
wagi S . Po drugie, w cytowanych badaniach parametr okreslajacy horyzont
oczekiwan kursowych ustalano a priori na poziomie 12 miesi¢cy, co miato
bezposredni wptyw na oszacowania semielastycznosci realnego kursu walutowe-
go PLN/EUR wzgledem aproksymanty ryzyka walutowego.

Trzecim istotnym zrédtem roéznic pomiedzy prezentowanymi w poprzednim
punkcie wynikami analizy kointegracyjnej modelu CHEER (por. takze Kelm,
2010b, 2011) i wynikami wczesniejszych badan jest odmienny sposéb aproksy-
macji ryzyka walutowego. Kelm i Beza-Bojanowska (2005), Kelm i Karp (2005)
i Kelm (2010a) w roli zmiennej aproksymujacej ryzyko walutowe wykorzystuja
relacje krajowego krotkookresowego diugu sektora rzadowego PKB D°®' bez
odnoszenia jej warto$ci do analogicznej relacji dla strefy euro F°' . Podstawowg
przyczyng przyjecia takiego rozwiagzania byla niedostepno$¢ odpowiednio
liczebnych szeregow czasowych dla strefy euro, ale jednocze$nie uproszczong
aproksymacje¢ premii za ryzyko powigzano w tych pracach z sygnalizowanym
wyzej problemem potencjalnej asymetrii w wycenach ryzyka wiazanego z akty-
wami denominowanymi w ztotych i euro. Analiza kointegracyjna byta prowa-
dzona przy dodatkowym zatozeniu, zgodnie z ktorym fluktuacje ryzyka zwigza-
nego z aktywami zagranicznymi sg na tyle mate, ze ich ostateczny wptyw na
zmienno$¢ relatywnej miary ryzyka bedzie niewielki.
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Rysunek 6.17. Aproksymanty ryzyka walutowego D", F*" i U®T, 1999:01-2011:06

Zatozenie o malej zmienno$ci udziatu dtugu krétkookresowego w PKB
w strefie euro w okresie poprzedzajacym wybuch kryzysu subprime nie budzi
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powazniejszych zastrzezen (rys. 6.17, lewy panel). Graficzna analiza udzialu
krotkookresowego zadluzenia rzadowego w PKB w strefie euro istotnie wska-
zuje na malg zmienno$¢ F°*' w latach 1999-2008 i z tego punktu widzenia
zalozenie petnej asymetrii 7 =0 w relacji A—7z4 i wnioski wyprowadzane
w badaniach Kelma i Bezy-Bojanowskiej (2005) (rownanie (6.24)) oraz Kelma
i Karpa (2005) (rownanie (6.25)) nie budzg zasadniczych watpliwosci. Wahania
D" i U™ sg zblizone (rys. 6.17, prawy panel) i nalezy oczekiwaé, ze pomi-
nigcie sktadnika F°' nie wplywa istotnie na wnioski. Podobng argumentacje
mozna przedstawi¢ w przypadku modelu CHEER (6.33)—(6.36) identyfikuja-
cego determinanty kursu realnego q' i inflacji krajowej Ap" w probie 1999:01
—2009:09. Jesli ryzyko globalne jest w przyblizeniu state, to zalozenie symetrii
ryzyka 7 =1 nie bedzie prowadzi¢ do fatszywych wnioskow.

Inaczej jest jednak, gdy uwzgledni¢ probg 1999:01-2011:06 obejmujaca
kryzys subprime i pozniejsze kryzysy zadtuzeniowe krajow Unii Europejskie;j.
Wyniki uzyskane w modelu CHEER (6.40)—(6.43) wskazuja na skokowe i trwa-
te w badanym okresie ostabienie zlotego wzgledem euro, co oznacza, ze infor-
macja zawarta w zmiennej U ™" nie aproksymuje w petni wahan ryzyka wigza-
nego z inwestycjami w aktywa denominowane w ztotych.

Uzasadnienie respecyfikacji modelu CHEER, ktora ostatecznie polegata na
zastgpieniu zmiennej sztucznej c0904 aproksymantg ryzyka w strefie euro F*'
jest nastepujace. Premii za ryzyko U™ =1 mozna przedstawi¢ jako roznice
pomigdzy premiami za ryzyko wigzanymi z inwestycjami w aktywa denomino-
wane w ztotych i w euro:

1= (;UNT 4 /rLEXT) _ (/I*INT i IEXT) (6.44)

Poniewaz w pracy analizowany jest kurs bilateralny ztotego wzgledem euro,
a rozmiary i wptyw na rynki swiatowe gospodarek Polski i krajow strefy euro sa
nieporownywalne, mozna rozwazy¢ upraszczajace zatozenie, zgodnie z ktorym
satysfakcjonujaco doktadng miarg ryzyka zewnetrznego A" wigzanego z inwe-
stycjami denominowanymi w zlotych jest suma ryzyka wewn¢trznego i zewng-
trznego w strefie euro 4 =A™ + 157 =27, Roéwnanie (6.44) jest wowczas
roOwnowazne tozsamosci:

A=A =D (6.45)

ktora przy nakreslonych wyzej warunkach uzasadnia analiz¢ modelu, w ktéorym
zamiast wzglednej miary ryzyka U ™" wykorzystywana jest asymetryczna miara
ryzyka D°'. W przypadku znacznych wahan ryzyka na skutek gwattownych
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zjawisk kryzysowych w skali globalnej rownanie (6.44) nalezy zapisa¢ alterna-
tywnie:

A=A +@+m” +v)AT A+ m°)A (6.46)

gdzie mY jest ,kryzysowym” narzutem w wycenie ryzyka inwestycyjnego
w skali globalnej, za§ v" reprezentuje dodatkowy narzut wyceny ryzyka zwia-
zanego z inwestycjami w aktywa denominowane w walutach peryferyjnych.
Przy zatozeniu A" =1 otrzymujemy réwnanie definiujgce transfer ryzyka
globalnego:

A= WL =D +WET (6.47)

Roéwnanie (6.47) jest ilustracja przypadku, gdy wykorzystanie symetrycznej
miary ryzyka walutowego U ®" do opisu wahan kursu waluty peryferyjnej moze
okaza¢ si¢ niewystarczajace. Analiza wrazliwo$ci modelu CHEER na zmiany
specyfikacji powinna zatem obejmowaé CO najmniej trzy alternatywne warianty
modelu VEC (6.31). Po pierwsze, nalezy zanalizowa¢ model CHEER dopusz-
czajacy asymetrie ryzyka:

Yoy =[a7, Ap", Ap,i%,i°;t,c0904 (6.48a)
Yo =[D'] (6.48D)

Po drugie, transfer ryzyka globalnego (6.47) moze ,,znieksztalca¢” intuicyj-
nie zrozumialg zaleznos$¢, zgodnie z ktora wzrost ryzyka wigzanego z inwesty-
cjami w aktywa denominowane w walucie zagranicznej powinien, ceteris pari-
bus, prowadzi¢ do aprecjacji waluty krajowej. Takie zatozenie nie budzi powaz-
niejszych zastrzezen, jesli analizowane sa kursy wymiany walut bedacych swoi-
mi petlnoprawnymi substytutami, ale juz w przypadku analizy kursu waluty
peryferyjnej wzgledem gléwnych walut Swiatowych moze wystapi¢ mechanizm
zilustrowany za pomocg rownania (6.47). Dane zawarte na rysunku 6.18
potwierdzaja takie podejrzenie: wzrost udzialu krétkookresowego diugu rzado-
wego w PKB w strefie euro na przetomie lat 2008/2009 ma charakter niemal
skokowy, a od przetomu pierwszego i drugiego kwartalu 2009 obserwowane sg
oscylacje wokot statej co ,,upodabnia” zmiennoé¢ F°' do obecnej w modelu
CHEER zmiennej sztucznej c0904. Badania wrazliwosci modelu CHEER na
zmiany specyfikacji powinny zatem obja¢ takze system VEC-I(1):

Yoy, =[a",Ap", ApTi%,it] (6.49)
Yoy =[D,FY (6.49D)
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oraz model, w ktéorym wystepuja jednoczesnie wzgledna miara ryzyka U ™'
i aproksymanta ryzyka globalnego F* :

E T T T S 37*S.+7
Yo =007, 4p", Ap 1%, 751] (6.502)
X DST STy
Yo =V F] (6.500)
9 - r 15
8 i
—— 1,0
7 4
6 | r 05
5 =’
o) - 00
4 Yo
3] - -05
QO 9O 4 o o % 1 © ~x~ ©®© o 9o o
S © o0 6 98 o 8 & o & & 49 4
S © & & & & & © & &6 © o o
4 & & & & & & & & & & &«
.............. F(ST) c0904

Rysunek 6.18. Aproksymanta ryzyka walutowego F*' i zmienna c0904,
1999:01-2011:06

W analizie kointergracyjnej modeli (6.48)—(6.50) przyjeto zatozenie o obe-
cnosci dwoch wektoréw kointegrujacych, ktére jest niesprzeczne z wynikami
testow kointegracji, oraz zalozenia o stabej egzogenicznosci D*" i F®, ktére
rowniez wspierajg wyniki testow. Wyniki estymacji parametréw rownowagi
i dostosowan oraz podstawowe diagnostyki zestawiono w tabeli 6.18.

Whioski sg nastgpujace.

1. Oceny parametrow roéwnowagi 1 parametréw dostosowan sa mato
wrazliwe na zmiany specyfikacji tej czeSci modelu CHEER, ktora aproksymuje
wahania premii za ryzyko. Oszacowania parametru wigzacego inflacje z kursem
realnym przyjmujg warto$ci z przedziatu (0,016, 0,019) i sg tylko nieznacznie
mniejsze od wartosci referencyjnej 0,021 z modelu CHEER (6.40)—(6.43), pod-
czas gdy oszacowanie parametru kwantyfikujacego wptyw dysparytetu realnych
stop procentowych na kurs realny waha si¢ od —2,282 do —3,101 i sa nieco
mniejsze od oceny uzyskanej w systemie VEC (6.40)—(6.43). Oceny parame-
trow ECT sa zblizone we wszystkich rozwazonych wariantach.

285



Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

Tabela 6.18 Analiza wrazliwosci: estymacja parametrow modeli VEC-I(1) (6.48) — (6.50), 1999:01
-2011:06

a Yo =[a",Ap",Ap™,i%,i";t,c0904", y, =[D°']

q' Ap’ N Ap”T i D*" c0904 t
B -0,019 1 0 0 0 0 0 0,0003
(2)9) (2,9)
5, 1 -2,882 2,882 2,882 -2,882 0,031 -0,040 0
(3.3) (3.3) (3.3) (3.3) (9.3) (3.,5)
a, . -0,719 0,016 0,347 0,003 0 - -
(8:4) (4.3) (5.6) (2,0)
a, -0,172 . 0,003 0,026 . 0 - -
(4.7) (6.6) (3.8)
LR =0,113
AR(1) = 0,287 AR(2) =0,050 DH = 0,000
AR(3)=0,385 AR(4) =0,198 ARCH(1) = 0,058 ARCH(2) = 0,047
SBIC=-61,99 HQC =-64,36 Wsp. korelacji kanonicznej = 0,6580
b. y(En) — [qT , ApT , Ap*‘T , iS , i*S ,t]' , y(>;) — [DST, FST]!
qT ApT is Ap*T is DT EST t
B -0,016 1 0 0 0 0 0 0,0003
(25) 3.0
5, 1 -2,282 2,282 2,282 -2,282 0,029 0,012 0
(25) 25) (25) 25) (8.8) 3.2)
a, . -0,680 0,017 0,317 . 0 0 -
(7.8) (4.4) (5.2)
a, -0,161 . 0,003 0,028 . 0 0 -
(4.4) (6.6) (4.2)
LR =0,175
AR(1) =0,029 AR(2)=0,058 DH = 0,000
AR(3) =0,259 AR(4) =0,074 ARCH(1) = 0,013 ARCH(2) = 0,029
SBIC=-61,74 HQC =-64,24 Wsp. korelacji kanonicznej = 0,6655

Objasnienia: jak do tab. 6.7.

2. Wyniki estymacji rekursywnej parametréw rownowagi i dostosowan sg
poréwnywalne w tym sensie, ze potwierdzaja stabilno$¢ ocen parametrow o we
wszystkich probach 1999:01-2005:01/2011:06 oraz stabilizacj¢ oszacowan S
w probach 1999:01-2007:01/2011:06. Zastrzezen nie budzg réwniez wyniki
rekursywnych testow staloSci parametrow rownowagi, ale juz w przypadku
restrykcji strukturalizujgcych wskazania rekursywnych testow LR sg wyraznie
gorsze w modelach (6.48) i (6.49), w ktorych uwzglgdniono pelng asymetri¢
ryzyka: graniczne poziomy istotnosci w testach LR(Y) jednoznacznie sugeruja
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Tabela 6.18 (cd.)
C. y(F;]) — [qT,ApTlAp*‘T , is,i*s;t]l , y(>|(1) — [LJ DST, FST]/

qT ApT is Ap*T is U bsT =8 t
B -0,019 1 0 0 0 0 0 0,0003
(3,0) (3,0)
b, 1 -3,101 3,101 3,101 -3,101 0,144 0,025 0
(3,4) (3,4) (3,4) (3,4) (8,4) (6,1)
a, -0,308 -0,679 0,019  -0,292 . 0 0 -
1,0 (7,9 (5,2) (4,8)
a, -0,149 . 0,003 0,024 . 0 0 -
(4,3) (7,2) (3,8)
LR =0,301
AR(1) =0,012 AR(2)=0,077 DH =0,000
AR(3) =0,338 AR(4) =0,050 ARCH(1) =0,029 ARCH(2) = 0,088
SBIC=-61,77 HQC =-64,28 Wsp. korelacji kanonicznej = 0,6681

odrzucenie restrykcji strukturalizujacych, za$§ graniczne poziomy istotnosci
w testach LR(R,) w modelu skoncentrowanym oscyluja wokot wartosci 0,05
i dopiero w probach 1999:01-2010:07/2011:06 nastepuje ich wzrost do warto$ci
podanych w tabeli 6.18 (0,113 i 0,175).

3. Wiasnosci stochastyczne sktadnikow losowych sg gorsze w modelach,
w ktorych wzrost ryzyka globalnego jest aproksymowany przez krotkookresowe
zadtuzenie sektora rzadowego w krajach strefy euro F°*' . W szczegdlnoéci mate
okazuja sa graniczne poziomy istotnosci w testach autokorelacji pierwszego
rzedu AR(1) sktadnikéw losowych i testach efektu ARCH. Ponadto wartosci
informacyjnych kryteriow selekcji Schwarza SBIC i Hannana-Quinna HQC
preferuja modele, w ktorych okres wzrostu ryzyka globalnego jest wyrdzniany
przez zmienng sztuczng c0904, cho¢ z drugiej strony nalezy zauwazyé, ze
wyniki testow restrykcji strukturalizujgcych LR i wspotczynniki korelacji kano-
nicznej jednoznacznie sugeruja wybor modelu VEC (6.50) z symetryczng miarg
ryzyka U ™", w ktorym skutki wzrostu ryzyka globalnego aproksymuje F°'.

Podsumowujac, wybor ,,ostatecznej” postaci modelu CHEER na podstawie
wynikéw zawartych w tabeli 6.18 jest niejednoznaczny. Poniewaz wnioski
o0 determinantach kursu PLN/EUR w modelu CHEER (6.50):

Ap! =0,0189¢” —0,00003t (6.51)
(3,50) (3,0)

af =-3101(G° —Ap]) - (i,;° —Ap,")) +0144U > +0,025F° (6.52)
(3.4 (.4 6.1
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sa identyczne z przedstawionymi w odniesieniu do réwnan réwnowagi w mode-
lu CHEER (6.39) i podobny jest przebieg dostosowan do trajektorii rownowagi:

A p! =—0,679{Ap] —0,0189q +0,00003(t —1)}+ ST (6.53)
(7,9) (3,0) (3,0)
Agqf =-0,149{q/, +310((i}, - Ap.,) — (i3 —Ap,}))—0144U 7" +
(4,3) (3,4) (8,4)

—0,025F}-0,308{Ap —0,0189q; +0,00003(t —1)}+ ST?
(6,1) (1,0) (3,0) (3,0) (654)

mozna jednak paradoksalnie argumentowaé, ze ostateczne rozstrzygniecie, ktory
z modeli — model CHEER (6.40)—(6.43) czy tez model CHEER (6.51)—(6.54)
— lepiej opisuje wahania kursu PLN/EUR w rezimie kursu ptynnego 1999:01
—2011:06, nie jest kluczowe, gdyz oba niosg W istocie t¢ samg informacje
o0 determinantach kursu PLN/EUR.

Podsumowanie

Brak apriorycznych kryteriow wyboru miedzy modelami, w ktoérych waha-
nia kursu walutowego sa uzalezniane od wahan dlugo- lub krétkoterminowych
stop procentowych jest najwazniejszg przyczyna, dla ktdrej badania determinant
kursu PLN/EUR przeprowadzono dwutorowo rozwazajac jednoczesnie wariant
modelu CHEER z oprocentowaniem dziesig¢cioletnich obligacji rzadowych
denominowanych w ztotych i w euro oraz model ze stopami procentowymi
rynku mi¢dzybankowego (WIBOR 3M i LIBOR 3M).

Wyniki okazujg si¢ symptomatyczne. Analizy kointegracyjne prowadzone
przy zatozeniu obecnosci w systemach VEC zmiennych zintegrowanych w sto-
pniu co najwyzej pierwszym daja podstawy do odrzucenia hipotezy racjonalnych
oczekiwan jako wlasciwego punktu odniesienia w empirycznych analizach kursu
PLN/EUR. Wynik estymacji potwierdzajg wprawdzie istnienie relacji kointegru-
jacych w obu modelach CHEER i mozliwo$¢ natozenia restrykcji struktura-
lizujacych wigzacych realny kurs walutowy PLN/EUR z dysparytetem nomi-
nalnych stop procentowych (co z formalnego punktu widzenia potwierdza
nakre$lony przez Katarine Juselius, 2010a scenariusz REH5, por. rozdz. 1lI, tab.
3.1), ale wskazuja rowniez na obecno$¢ bardzo silnych symptomow 1(2) oraz
skrajng niestabilno$¢ oszacowan parametrow rownowagi. Poniewaz analizy
modelu VEC-I(1) sugeruja jednoznacznie, ze zidentyfikowane wektory kointe-
grujace sg w istocie relacjami kointegracji CI(2,1), drugi etap badan modeli
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CHEER polegal na zastgpieniu hipotezy REH hipoteza gospodarki niedosko-
natej wiedzy i rozszerzeniu badan na modele CHEER ze zmiennymi 1(2).

Wyniki estymacji uzyskane w procedurze kointegracyjnej 1(2)-w-I(1) pro-
wadza do wniosku o nieakceptowalnych wtasnosciach modeli CHEER z dtugo-
lub krotkoterminowymi stopami procentowymi. Po pierwsze, w modelu CHEER
z stopami dlugoterminowymi nieobecne sag wprawdzie powazniejsze, wywotane
kryzysem subprime symptomy zmian strukturalnych w relacjach rownowagi, ale
jednoczesnie realny kurs PLN/EUR okazuje si¢ zmienng stabo egzogeniczna. Po
drugie, zastgpienie stop dlugoterminowych stopami rynku miedzybankowego
prowadzi skonstruowania modeli, w ktorych kurs realnych dostosowuje si¢ do
identyfikowanych trajektorii rownowagi, ale jednocze$nie pojawiajg si¢ wyrazne
symptomy zmiany strukturalnej od polowy 2009 r. Dalsze badania modelu
CHEER ograniczono do wariantu ze stopami krétkoterminowymi i przyjeto
jednoczesénie sekwencyjng procedure konstrukcji modelu CHEER. Jej pierwszy
etap polegat na identyfikacji determinant realnego kursu PLN/EUR w okresie
1999:01-2009:09, w ktérym miato wprawdzie miejsce dostosowanie kursu
nominalnego z przetlomu lat 2008-2009, ale w relacjach rownowagi identyfiko-
wanych dla kursu PLN/EUR nie zaznaczyly si¢ jeszcze wyrazniejsze oznaki
zmian strukturalnych. W drugim etapie analiza objeto caly okres 1999:01
—2011:06 i na podstawie wynikow estymacji wskazujacych na gleboka zmiane
strukturalng podjeto probe zidentyfikowania przyczyn trwatej realnej deprecjacji
ztotego wzgledem euro.

Whioski sg nastgpujace:

1. Ograniczenie badan do powigzan kursu realnego z inflacjg i nominalnymi
stopami procentowymi w Polsce i strefie euro w okresie 1999:01-2009:09 jest
rozwigzaniem niesatysfakcjonujagcym, gdyz prowadzi do modelu VEC o niesta-
bilnych parametrach rownowagi. Wyniki okazuja si¢ jednak w peini akceptowal-
ne po rozszerzeniu modelu o premi¢ za ryzyko aproksymowang przez relacje
udziatow w PKB krétkookresowego zadtuzenia sektora rzgdowego w Polsce
i strefie euro. Moze to oznacza¢, ze czynnikiem decydujagcym w przewazajacej
mierze o wahaniach kursu PLN/EUR przed kryzysem subprime byly wahania
ryzyka walutowego indukowane przez nieréwnowage sektora fiskalnego.

2. Zrédta gwattownego ostabienia ztotego na przetomie lat 20082009 maja
charakter zewnetrzny. Analiza modelu CHEER w okresie 1999:01-2011:06
potwierdza jednoznacznie, iz zalozenie o wystgpieniu zmiany strukturalnej
(rozszerzenie modelu o odpowiednig zmienng zero-jedynkowa) w relacji rowno-
wagi kursu realnego PLN/EUR prowadzi do ,,0dtworzenia” struktury zaleznos$ci
przyczynowo-skutkowych obserwowanych przed kryzysem subprime w modelu
VEC o stabilnych parametrach i akceptowalnych wtasnoséciach stochastycznych.
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Z analizy empirycznej wynika ponadto, ze w analizach kursu PLN/EUR zmien-
ng satysfakcjonujaco dokladnie aproksymujaca wahania ryzyka globalnego sa
charakterystyki napie¢ w sektorach fiskalnych krajow strefy euro. Taki wynik
prowadzi do wniosku, iz stabilno$¢ finansow publicznych w Polsce jest jedynie
warunkiem koniecznym stabilizacji kursu PLN/EUR. Warunkiem dostatecznym
i tym samym dominujgcym jest stabilnos¢ migdzynarodowych rynkéw finanso-
wych, a to z kolei oznacza, ze w $wietle wynikow uzyskanych na podstawie
modelu CHEER, przystgpienie Polski do strefy euro nie musi by¢ kwestia kilku
najblizszych lat.



Rozdzial VII
SREDNIOOKRESOWE MODELE KURSOW
WALUTOWYCH. MODEL BEER

Wprowadzenie

Wyniki analiz kointegracyjnych przedstawionych w rozdziale VI wskazuja,
ze warunkiem konstrukcji modelu CHEER kursu PLN/EUR urealnianego
cenami sektora wymiennego, ktory miatby jednoczesnie akceptowalng interpre-
tacje ekonomiczna i pozadane wilasnosci stochastyczne, jest uwzglednienie
wahan krotkoterminowych stop procentowych i premii za ryzyko. Opisywane
przez model CHEER powigzania kursu realnego z realnymi stopami procen-
towymi i ryzykiem walutowym majg wowczas interpretacje zaleznosci stricte
krotkookresowej, nawigzujacej do spekulacyjnych strategii inwestycyjnych car-
ry trade (np. Stawinski, 2008). Horyzont analizy ulega wydtuzeniu, gdy stopy
krotkoterminowe sa zastgpowane przez oprocentowanie dlugoterminowe.
Modelowi CHEER mozna wtedy nadaé interpretacje postaci zredukowanej
wickszego modelu strukturalnego, w ktérym oddziatywanie zmiennych funda-
mentalnych na kurs realny jest aproksymowane przez dlugoterminowe stopy
procentowe. Jesli jednak te ostatnie nie obejmujg catej informacji o fundamen-
talnych przyczynach wahan kursu realnego, to specyfikacja modelu bedzie nadal
niekompletna i zidentyfikowanie w jego ramach trajektorii rownowagi, wzdtuz
ktérych nastgpuja dostosowania kursu realnego bedzie niemozliwe. Wyniki
analiz kointegracyjnych potwierdzaja ten ostatni wniosek, co w naturalny sposob
prowadzi do pytania o mozliwo$¢ zastapienia dysparytetu stop dtugotermino-
wych innymi zmiennymi makroekonomicznymi. Takie rozwigzanie pozwoliloby
uwzgledni¢ oddzialywanie na kurs realny nie tylko zidentyfikowanych w po-
przednim rozdziale czynnikow krotkookresowych, ale rowniez przeprowadzi¢
analiz¢ determinant kursu PLN/EUR w dluzszych horyzontach czasowych.

Wskazanie zmiennych oddziatujgcych na kursy walutowe w okresie $red-
nim i dtugim nie jest ktopotliwe. Mechanizm Balassy-Samuelsona jest powsze-
chnie postrzegany jako najwazniejsza przyczyna aprecjacji kursu PLN/EUR
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deflowanego indeksami cen konsumenta i przyczyna prawdopodobna aprecjacji
kursu PLN/EUR urealnianego indeksami cen sektora tradables (Beza-Bojanow-
ska, 2008, 2009; B¢za-Bojanowska i MacDonald, 2009). Istotna rola w ksztatto-
waniu kursu PLN/EUR jest takze przypisywana zmianom wskaznikow terms of
trade (Milo 1 Wrzesinski, 2005) i dostrzegany jest potencjalny zwigzek miedzy
kursem i zadtuzeniem zagranicznym (Rubaszek, 2003a, 2003b; B¢za-Bojanow-
ska, 2009; Beza-Bojanowska i MacDonald, 2009).

Rozszerzenie modelu CHEER o dodatkowe zmienne fundamentalne nie jest
jednak zadaniem trywialnym. Przyczyny wskazano juz w rozdziale I: kazdy kurs
walutowy, przy ktéorym na rynku walutowym zawierane sg transakcje kupna-
sprzedazy, moze by¢ postrzegany jako kurs rownowagi, a to oznacza, ze mi¢dzy
kursem walutowym zgodnym z réwnowaga steady state a kursami $roddzien-
nymi (tickowymi) zawiera si¢ cate spektrum kurséw walutowych, ktorym — przy
dodatkowych zatozeniach — mozna nadaé interpretacje kursoéw rownowagi.
Clark i in. (1994) podkreslaja, ze kluczowym problemem jest wybor czasowego
horyzontu analizy empirycznej, gdyz to wtasnie on decyduje o liScie determinant
kuru walutowego. Podnoszony przez Clarka i in. (1994) argument, Ze inne
mechanizmy decyduja o wahaniach kursu walutowego w okresie krotkim, a inne
w okresach dhuzszych, nie budzi zastrzezen, ale jednocze$nie nie moze by¢
interpretowany jako przestanka do arbitralnego podziatu determinant kursu
walutowego na grupy zmiennych, ktérych oddziatywanie zaznacza si¢ wylacznie
w okreslonych horyzontach czasowych. MacDonald (1999a) zauwaza z kolei, ze
dtugookresowe analizy modelu PPP sg uzasadnione tylko wtedy, gdy celem jest
empiryczne potwierdzenie mechanizméw implikowanych przez teori¢ ekonomii,
ale juz przydatnos¢ uzyskiwanych w ich ramach wynikow w projektowaniu
polityki monetarnej i fiskalnej jest niewielka i nalezy w zwigzku z tym rozwazy¢
modele wigzace wahania kurséw realnych z odpowiednio definiowanymi, szer-
szymi zbiorami zmiennych fundamentalnych.

W ogblnym przypadku mozna wskaza¢ dwie, w znacznej mierze komple-
mentarne, strategie analiz realnego kursu walutowego. Po pierwsze, mozliwe
jest zastosowanie podejscia ,.teoretycznego”, ktore w niewielkim uproszczeniu
polega na zdefiniowaniu alternatywnych do obecnych w modelu PPP warunkow
rownowagi, konstrukcji spdjnego z nimi modelu teoretycznego, rozwigzaniu go
i wyprowadzeniu zredukowanego rownania kursu realnego, ktore jest nastepnie
poddawane weryfikacji empirycznej. Po drugie, mozliwe jest przyjecie strategii
.empirycznej”, w ktorej warunki réwnowagi nie sg definiowane a priori.
Przyktadem takiego podejscia w modelowaniu kursu ztotego wzglgdem euro jest
zaprezentowany w poprzednim rozdziale model CHEER, w ktorym warunek
roéwnowagi (6.41) potwierdza obecno$¢ na rynku zlotego stricte krotkookreso-
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wych strategii spekulacyjnych carry trade (i tym samym definiuje krotkookreso-
wa rownowage rynku kapitatowego), podczas gdy rownanie cen (6.40) potwier-
dza s$redniookresowa konwergencj¢ cen krajowych do cen w strefie euro.
Whioski sg klarowne: analiza kointegracyjna umozliwia ominigcie problemu
jakim jest identyfikacja zatozen jednoznacznie okreslajacych czasowy horyzont
analizy empirycznej, gdyz relacje kointegrujace definiuja w istocie tzw. warunki
rownowagi w probie, za$ relacje stricte dlugookresowe lub tez zaleznos$ci spojne
z rbwnowagg Steady state sg jedynie empirycznie falsyfikowalnymi hipotezami
badawczymi. Ujmujac problem z innej perspektywy nalezy podkresli¢, ze hory-
zonty czasowe alternatywnych do PPP warunkéw rownowagi sa definiowane
w modelach VEC implicite poprzez dobor zmiennych i dtugos¢ okresu obejmo-
wanego analizg, gdyz wykorzystanie dtuzszych prob ulatwia potwierdzenie
oddziatywania na kurs walutowy takich zmiennych fundamentalnych jak pro-
duktywnos$¢ czynnikoéw produkcji lub poziom aktywoéw zagranicznych netto.

Dyskusja przedstawiona w dalszej czesci rozdzialu koncentruje si¢ na po-
dejsciu teoretycznym w modelowaniu $rednio- i dlugookresowych determinant
kursow realnych.

1. Realne kursy rownowagi w Srednim okresie

Przeglad literatury poswigconej podejsciu teoretycznemu w modelowaniu
zaleznosci kursow realnych od zmiennych oddziatujacych na nie w horyzontach
krotszych niz wynikajace z modelu parytetu sity nabywczej walut pozwala
sformutowa¢ wniosek o duzej ré6znorodnos$ci przyjmowanych rozwigzan. Mode-
le teoretyczne rdznig si¢ stopniem szczegdétowosci, co w naturalny sposob
przektada sie na szczegdlowos¢ formulowanych na ich podstawie wnioskow,
oraz zalozeniami, ktore z jednej strony zaleza od roli przypisywanej wybranym
zmiennym w ksztattowaniu odchylen kurséw realnych od poziomu PPP, z dru-
giej za$ determinujg posta¢ modelu teoretycznego i ostateczng postaé zreduko-
wanego rownania kursu realnego.

Przyktad modelu o duzym stopniu ogolnosci zawiera do$¢ szeroko cytowa-
na praca Neary’ego (1988). Analizowana jest tam mala otwarta gospodarka
sktadajaca si¢ z sektorow produkujagcych dobra wymienne i niewymienne,
acelem jest okreslenia czynnikow wptywajacych na zmiany poziomu kursu
walutowego, ktory zapewnia zrownanie krajowych dochodow i wydatkow.
Rozwazania sg prowadzone w ramach modelu, ktorego osig jest funkcja wydat-
kéw w handlu zagranicznym C*" (trade expenditure function) definiowanych
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jako réznica pomiedzy wydatkami C" i dochodem odpowiadajacym produkcji
krajowej Y korygowanym o saldo nadwyzkowych dochodow sektora prywat-
nego wynikajacych ze zmian polityki fiskalnej lub transferéw z zagranicy G :

C™ =C"(U,P",P",H®)-Y(P"",P", A) +G" (7.1)

gdzie:

U - ogodlna miara uzytecznos$ci krajowej (zagregowane uzytecznos$ci indy-
widualne lub poziom majatku ogolnospotecznego przy zatozeniu optymalnej
redystrybucji dochodow),

P, P"T —indeksy cen w sektorze wymiennym i niewymiennym,
H® — przyzwyczajenia i gusty konsumentow,

A —taczna produktywno$¢ czynnikéw produkeji,

GF —transfery.

Tak zdefiniowany system znajduje si¢ w réwnowadze, gdy zagregowane wy-
datki zréwnujg sie z dochodami, C*" =0, oraz gdy zachodzi r6wnowaga na ryn-
ku wewnetrznym, ktérej warunkiem jest brak nadwyzkowego popytu na dobra
produkowane przez sektor non-tradables, 6C*/oP"" =0.

Analiza Neary’ego (1988) polega na ustaleniu zrodet potencjalnych szokow
decydujacych o zmianach uzytecznosci U, a nastgpnie na znalezieniu postaci
koncowej modelu (7.1), na podstawie ktorej mozliwe jest okreslenie kierunku
dostosowan kursu walutowego rownowagi w odpowiedzi na rozwazane szoki.
W tym celu definiowana jest funkcja ¢” , ktorej argumentami sg takie zmienne
egzogeniczne jak ceny w sektorze wymiennym, aproksymanty przyzwyczajen
konsumentow, szoki technologiczne i zmiany TFP, zmiany polityki fiskalnej
oraz transfery kapitalow zagranicznych. Przy zalozeniu, zgodnie z ktérym ¢"
mierzy zagregowany efekt dowolnej kombinacji warto$ci zmiennych egzoge-
nicznych, przyrost A¢g" jest miarg zmiany zagregowanej uzytecznosci U wy-
wolanej przez egzogeniczne szoki, A¢” = AU .

Rozwigzanie modelu (7.1) wymaga przyje¢cia dodatkowych zalozen. Jed-
nym z kluczowych jest zaloZzenie o obecno$ci mechanizmow substytucji migdzy
popytem na dobra niewymienne i wymienne oraz substytucji pomi¢dzy podaza
dobr niewymiennych i wymiennych. W takim przypadku macierz drugich po-
chodnych

Q=-0°C*(U,P"",P",AGF)/?P" (7.2)

jest symetryczna i dodatnio okreslona, a jej elementy maja interpretacje elasty-
cznosci popytu na dobra niewymienne wzglgdem cen tych dobr. Renormalizacja
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macierzy substytucji Q za pomoca diagonalnej macierzy D", ktorej elemen-
tami sg ceny dobr niewymiennych Q= (D""QD"")™, a nastepnie rozwigzanie
(7.1) prowadzi ostatecznie do rdwnania (por. Neary, 1988, rownanie (11)):

A( pNT - pNT) = r](Ik)Q ( (NkI - S(’\g )A¢U (7.3)
gdzie: k=1,...,K, w ktorym reakcja dynamiki relatywnych cen w sektorze non-
tradables na jednostkowy wzrost uzytecznosci zalezy od (i) réznicy pomigdzy
krancowymi elastycznosciami popytu na dobra niewymienne d(’g i krahcowymi
elastyczno$ciami podazy sektora non-tradables s;) wzgledem uzytecznosci U
oraz (ii) wag definiowanych jako iloczyn nj, Q, tj. od udziatéw poszczegélnych
dobr niewymiennych w koszyku konsumpcyjnym n,, oraz elementow macierzy
Q, ktérym mozna nada¢ interpretacje¢ kosztow zwigzanych z substytuowaniem
drozejacych dobr niewymiennych.

Whioski mozliwe do wyprowadzenia na podstawie rownania (7.3) maja
bardzo ogblny charakter, gdyz ostateczna reakcja relatywnych cen w sektorze
non-tradables zalezy od rodzajow szokow oddziatujacych na gospodarke oraz
od warto$ci wszystkich cenowych elastycznosci podazy i popytu w sektorze
produkujacym dobra niewymienne oraz dochodowych elastycznosci popytu
(Coudert iin., 2008). W szczegolnosci Neary (1988) zauwaza, ze dowolny
dodatni egzogeniczny szok A¢" bedzie prowadzit do wzrostu A(p" —p')
i tym samym aprecjacji kursu urealnianego ogolnymi indeksami cen, jesli tylko
indu-kowane przezen efekty popytowe d('g beda wigksze od efektow podazo-
wych s(’g. Neary (1988) podkresla jednoczes$nie role szokdéw generowanych
przez transfery kapitatdw zagranicznych, szokow produkcyjnych wigzanych
z efektem Balassy-Samuelsona oraz szokow, ktorych zrodtem sg odpowiadajace
wahaniom terms of trade zmiany cen relatywnych w sektorze dobr wymiennych.

Przyktady modeli teoretycznych, w ktorych zalozenia definiujace warunki
rownowagi realnego kursu walutowego bezposrednio przektadajg si¢ na postac
zredukowanego rownania kursu realnego zaprezentowano m.in. w pracach
Elbadawiego (1994) oraz Baffesa i in. (1999) (por. takze Edwards, 1989, 1994;
Lane i Milesi-Ferretti, 2004). Elbadawi (1994) rozwaza elementarny model
makroekonomiczny, w ktorym absorpcja w cenach stalych A® jest sumg

! Relacja cen krajowego sektora niewymiennego i wymiennego p" —p' definiuje
wewnetrzny kurs walutowy ' (internal exchange rate). Przy zatozeniu, ze ogoélny indeks cen
krajowych i zagranicznych jest definiowany przez réwnanie (1.16) oraz zatozeniu réwnoséci wag
v =v; i prawdziwo$ci modelu PPP dla cen sektora tradables p, =b+ p;, zachodzi
g=1-v;)b—p" +p™). Wzrost kursu wewnetrznego q"" implikuje spadek g, tj. aprecjacje
kursu realnego.
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konsumpcji indywidualnej C" i egzogenicznej konsumpcji rzadowej G",
A® =C" +G". Wydatki rzgdowe G" pozostaja w stalej proporcji G' do
dochodu Y, G" =G"Y , za§ wydatki kierowane na zakup dobr wytwarzanych
przez sektor non-tradables G" sg stalg frakcja wydatkow ogétem GV,
G"" =G""G". Inne sg zalozenia przyjmowane w odniesieniu do konsumpcji
indywidualnej. Zaklada si¢, ze udziat wydatkow na dobra niewymienne C"'
w wydatkach ogdotem C" jest funkcja cen sektora non-tradables P"" oraz
wyrazonych w walucie krajowej cen eksportu P® i importu P" :

CNT — pD(PNT,PE, PM)‘CN — pD(PNT,PE, PM)(AB _GYY) (74)
co prowadzi do ponizszego rownania popytu na dobra niewymienne:
C"" +G" =p°(P"",P%,PY)-(A®* -G"Y)+G"*G"Y (7.5)

W modelu Elbadawiego (1994) udziat podazy sektora non-tradables Y "'
w podazy ogdtem Y jest rowniez funkcja cen sektora non-tradables oraz cen
importu i eksportu:

Y'Y =p(PV,PE,P").Y (7.6)
Sektor dobr niewymiennych jest w rownowadze, gdy YN =C"" +G"", tj..
pS(PNT,PE,PM): pD(PNT,PE,PM)(ABY _GY)+GNTGGY (77)

gdzie: A®' = A®/Y . Wyznaczenie kursu realnego spojnego z powyzszym wa-
runkiem réwnowagi polega na przyjeciu zatozenia, zgodnie z ktérym w male;j
i otwartej gospodarce wyrazone w walucie lokalnej ceny eksportu i importu sa
wprost proporcjonalne do nominalnego kursu walutowego B i zagranicznych
cen eksportu P i importu P™ :

PE = B(L—tf)PE (7.83)
PM = B(L—t")P™ (7.8b)

gdzie t® i t" oznaczajg krajowe stawki opodatkowania eksportu i importu.
Przyjmujac, ze ceny krajowego sektora tradables sa determinowane przez kurs
nominalny oraz $rednig wazong zagranicznych cen eksportu i importu, a nastep-
nie definiujagc wewnetrzny realny kurs walutowy:

g =p" —pT=p" —(b+xpT+A-x)p™) (7.9)
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gdzie O<x, <1, i rozwigzujac réwnania (7.7)~(7.9) wzgledem g™, Elbadawi
(1994) pokazuje, ze realny kurs wewngtrzny:

" =p" —p'=q""(@@",g",g"", p" ~p" " t") (7.10)

jest funkcja takich zmiennych fundamentalnych jak udziat absorpcji krajowej
w dochodzie ogdtem, udzial wydatkow sektora rzadowego w dochodzie ogdtem
i udziat wydatkow rzagdowych na produkty sektora niewymiennego w wydatkach
rzadowych ogotem, ktore reprezentujg wahania popytu i struktury krajowego
popytu konsumpcyjnego, oraz wskaznikow terms of trade i instrumentéw polity-
ki fiskalnej, ktore — w niewielkim uproszczeniu — aproksymuja konkurencyjnos¢
analizowanej gospodarki na migdzynarodowych rynkach towarowych.

Ograniczenia modelu Elbadawiego (1994) sa oczywiste. Wynikowe réwna-
nie kursu realnego (7.10) jest wyprowadzane przy zatozeniu, ze o odchyleniach
kursu realnego od poziomu réwnowagi dlugookresowej PPP decyduja czynniki
popytowe, podczas gdy oddzialywanie na kurs wewnetrzny mechanizmow
podazowych zwigzanych ze zmianami technologii i wzrostem kapitatu ludzkiego
jest ignorowane. Ponadto model (7.4)—(7.10) nie uwzglednia nie tylko potencjal-
nego oddzialywania na kurs walutowy przeptywow kapitalow inwestycyjnych
(indukowanych przez réznice krancowych produktywnosci kapitatu), ale ignoru-
je rowniez skutki tzw. frykcji rynkowych, ktore pojawiaja sie¢ w przypadku
stosowania przez firmy strategii cenowych PTM. Podsumowujac powyzsza
krytyke nalezy podkresli¢, ze model Elbadawiego (1994) jest przykitadem
jednego z czgsciej przyjmowanych rozwigzan w modelowaniu wptywu zmien-
nych fundamentalnych na realny kurs walutowy, ale ma jednoczes$nie jedynie
charakter czgstkowy, gdyz pozwala na identyfikacje tylko niektorych kanatow,
poprzez ktore zmienne fundamentalne oddziatuja na kurs realny.

Wskazanie podej$¢ alternatywnych nie jest klopotliwe. Lane i Milesi-Fer-
retti (2004) rozwazaja dwusektorowy model malej otwartej gospodarki, w ktor-
ym reprezentatywny agent maksymalizuje uzyteczno$¢ rosngcg wraz ze (i) wzro-
stem konsumpcji dobr wymiennych i niewymiennych (powigzanych stalg
elastyczno$cig substytucji) 1 (ii) spadkiem naktadow pracy w sektorze non-tra-
dables. Ograniczenie budzetowe zaktada, ze wszystkie nadwyzki dochodow
(ktorych zrodlami sg odsetki od obligacji zagranicznych, dochody z pracy oraz
eksport netto) ponad wydatki konsumpcyjne sg przeznaczane na zakup obligacji
zagranicznych. Ostatecznie, w warunkach rownowagi steady state realny kurs
wewnetrzny " =p" —p' jest funkcja (i) udzialu inwestycji w obligacje
zagraniczne w dochodzie ogotem, (ii) stopy zwrotu z tych inwestycji,
(iii) wskaznika terms of trade oraz (iv) produkcji krajowego sektora tradables,
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ktérej wzrost — przy ustalonej produkcji ogdétem — przektada si¢ na wzrost kursu
wewnetrznego ("' . W analizie powyzszego modelu Lane i Milesi-Ferretti
(2004) rozwazaja system, w ktorym odchylenia realnych kurséw walutowych od
poziomu steady state:

q=q(A"™", p* - p",y™) (7.12)

zalezg od relacji aktywow zagranicznych netto (net foreign assets; NFA,
rownowaznie: migdzynarodowa pozycja inwestycyjna, international investment
position, A®) do PKB, AY*=A°/Y, terms of trade p® —p"“ oraz relacji
krajowej i zagranicznej produkcji per capita, Y™ =(y—loop) = (Y —ligp),
Loop» Lo — liczba ludnosci w kraju i za granicg). Christopoulos i in. (2011)
przedstawiajg rozszerzenie modelu (7.11), w ktorym silny akcent jest ktadziony
na role czynnikow podazowych (pelnigcych w modelu Lane’a i Milesi-Ferret-
tiego (2004) w istocie role tzw. zmiennych kontrolnych, control variables) oraz
potencjalne interakcje pomigdzy aktywami zagranicznymi netto i zmianami
relacji TFP w kraju i za granica, tj. zalezno$ci miedzy implikowanymi przez
A" efektami majatkowymi (transfer effect, np. Caves i in., 1998, s. 94-98)
i rozwazanymi w modelu Balassy-Samulesona mechanizmami podazowymi.
Alberola i in. (1999) rozwazaja z kolei jednoczesne oddziatywanie na realny
kurs walutowy czynnikéw popytowych i podazowych, podczas gdy Choudhri
i Khan (2005) proponuja model uwzglgdniajacy obecnos¢ strategii PTM.
Wspodlna cecha wymienionych wyzej modeli teoretycznych jest to, ze
wyjasniaja one tylko niektore mechanizmy powodujace odchylenia kurséw
realnych od rownowagi dlugookresowej . Truizmem jest stwierdzenie, ze
przyczyn czastkowego charakteru modeli teoretycznych nalezy upatrywac
w odmiennie formutowanych hipotezach badawczych i analizie systemow
gospodarczych, w ktorych w pewnych okresach silniej zaznacza si¢ oddziaty-
wanie tylko niektérych determinant kurséw realnych, jednak niemozno$¢
wskazania modeli jednocze$nie uwzgledniajacych oddziatywanie wszystkich
najwazniejszych determinant z,, (k=1...,K), realnych kursow walutowych,
0 = Py Zuy + & » jest w badaniach empirycznych o tyle istotna, Ze moze by¢
przyczyng krytyki akcentujgcej arbitralny charakter specyfikacji modeli
ekonometrycznych. Naturalnym rozwigzaniem wydaje si¢ zastosowanie strategii
modelowania od-gofu-do szczegotu Hendry’ego (form-general-tospecific mode-
ling, FGTS), w ktorej punktem wyjécia jest model empiryczny zakladajacy
oddzialywanie na kurs realny wszystkich najwazniejszych mechanizméw identy-
fikowanych w czastkowych modelach teoretycznych. Przeprowadzenie sekwen-
cji testow statystycznych powinno prowadzi¢ do uproszczenia modelu i tym
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samym pozwoli¢ na identyfikacje najwazniejszych przyczyn $rednio- i krotko-
okresowego dysparytetu kursu walutowego. W ogdlnym przypadku uzytecznosé
strategii FGTS w modelowaniu realnego kursu walutowego nie budzi zastrze-
zen, ale w juz w zastosowaniach empirycznych ujawniaja si¢ jej dos$¢ istotne
ograniczenia. Uwagg zwracajg dwa problemy.

1. Warunkiem poprawnos$ci wnioskéw formutowanych w ramach podejscia
FGTS jest wykorzystanie dostatecznie liczebnych szeregéw czasowych. Niedos-
tepnos¢ odpowiednio dlugich szeregéw czasowych staje sie¢ szczegolnie dotkli-
wa, gdy analiza jest prowadzona w modelach wektorowej korekty biedem,
w ktorych rozszerzenie specyfikacji o jedng dodatkowa zmienng endogeniczng
lub wydtuzenie horyzontu opdznien o tylko jeden okres wigze si¢ ze znacznym
wzrostem liczby szacowanych parametréw i towarzyszacym mu spadkiem mocy
testow kointegracji i restrykcji strukturalizujacych;

2. Istotne problemy zwigzane z zastosowaniem strategii FGTS w analizach
kursu realnego moga wynika¢ stad, ze ujmowane w jednym systemie VEC
czastkowe modele teoretyczne mogag opiera¢ si¢ na réznych zalozeniach i tym
samym definiowa¢ roézne kursy rownowagi. Na przyklad Christopoulos i in.
(2011) przedstawiajg model, w ktorym oddziatywanie na kurs realny czynnikéw
podazowych i aktywow finansowych netto zalezy od tego czy dany kraj napoty-
ka barier¢ finansowania zagranicznego. Waznym etapem konstrukcji empirycz-
nych modeli realnych kursow walutowych uwzgledniajacych predykcje czastko-
wych modeli teoretycznych jest zatem mozliwie dalekie ujednolicenie zatozen,
przy ktorych definiowany jest kurs rownowagi.

Przeglad modeli empirycznych prowadzi do wniosku, ze najpowszechnie;j
akceptowana definicja rownowagi, w ktérej dopuszcza si¢ sredniookresowe od-
chylenia kurséw realnych od poziomu PPP, nawiazuje bezposrednio do zalozen
przyjmowanych w szacunkach kursow réwnowagi dokonywanych w ramach
podejscia MBA-IEB (macroeconomic balance approach, np. Clark i in., 1994,
IMF 2006; internal-external balance approach, MacDonald, 2007, s. 243-245).

Literatura poswigcona metodom szacunkow kursow walutowych rownowa-
gi $sredniookresowej jest niezwykle bogata i jej szersze omowienie daleko wy-
kracza poza ramy tej monografii (por. opracowania przegladowe: MacDonald,
2000, 2007, rozdz. 9; Driver i Westaway, 2004; Egert, 2004; Egeﬁ 1 in., 2006;
Isard, 2007; takze synteza w: Rubaszek i in., 2009). Sposrod najwazniejszych
nalezy wymieni¢ prace Williamsona (1985), Williamsona (red., 1994) i Wren-
Lewisa 1 Driver (1998), gdzie zaprezentowano metody szacunkéw fundamental-
nych kurséw walutowych réwnowagi (fundamental equilibrium exchange rate,
FEER; rownowaznie: desired equilibrium exchange rate, DEER, Bayoumi i in.
(1994)), prace Steina (1994), Steina, Allen i in. (1997) oraz MacDonalda i Steina
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(1999, red.), w ktorych omawiane sag metody szacunkéw naturalnych kursow
walutowych réwnowagi NATREX (ang. natural exchange rate; por. takze
Przystupa, 2009) oraz prace Hinkle’a i Montiela (red., 1999), gdzie podejmo-
wany jest problem szacunkow kursow rownowagi walut krajow rozwijajacych
si¢. Punktem wyjscia wigkszosci omawianych tam metod szacunkoéw kursow
rownowagi jest zatozenie o niezbilansowaniu w $rednim okresie krajowych
oszczedno$ci i inwestycji, SY # 1Y, czego skutkiem jest pojawienie deficytu
rachunku obrotéw biezacych C*, ktory musi by¢ finansowany przez naptyw
kapitatow zagranicznych rejestrowanych na kapitalowym rachunku bilansu
platniczego K*:

SV -1V =C*=-K* (7.12)

Szacunki kursu rownowagi S$redniookresowej polegaja na rozwigzaniu
réownania (7.12) wzgledem realnego kursu walutowego. Przyjmujac w uprosz-
czeniu, ze determinantami salda obrotow biezgcych C* jest eksport netto C™
oraz platno$ci z tytutu odsetek od aktywow zagranicznych A otrzymujemy:

CxA = CtTB + rt:LA\C—l (7-13)

Jesli eksport i import dostosowuja si¢ do popytu i obecne sg jednoczesnie efekty
substytucji miedzy towarami krajowymi i zagranicznymi, to rownanie bilansu
platniczego przyjmuje postac:

CtA =6, +0Q, - 6,Y + 03Y1* + rlil A\Ca = _KlAl

(7.14)

gdzie: Y, Y  — aproksymanty popytu krajowego i zagranicznego na towary,
odpowiednio, importowane i eksportowane, 6, — cenowa elastyczno$¢ eksportu
netto, 6, , 6, — dochodowe elastycznos$ci importu i eksportu. Ostatecznie, realny
kurs rbwnowagi jest wyznaczany na podstawie roOwnania:

Q =66, +6yY, -6y, —r A5 —K2) (7.15)

gdzie kreska wyr6zniono wartosci rownowagowe.

Rownanie (7.15) jest stochastyczng aproksymacja znormalizowanej wzgle-
dem kursu walutowego tozsamos$ci bilansowej i nie ma interpretacji zwigzku
przyczynowo-skutkowego (co decyduje o normatywnym charakterze szacunkow
kursow réwnowagi FEER/DEER), ale ilustruje jednocze$nie podstawowa idee
podejécia MBA-IEB, zgodnie z ktoérym realny kursu rownowagi moze odchyla¢
si¢ od poziomu réwnowagi dtugookresowej PPP, jesli tylko deficyt rachunku
obrotow biezacych ma charakter podtrzymywalny (sustainable) w §rednim okre-
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sie w tym sensie, ze jest on finansowany przez podtrzymywalny w $rednim
okresie naptyw kapitatéw zagranicznych. Zgodnie z podejsciem MBA-IEB prze-
ptyw kapitatéw zagranicznych ma charakter podtrzymywalny i jest spojny
z zatozeniami rownowagi zewngtrznej (external equilibrium), jesli nastepuje on
migdzy gospodarkami znajdujacymi si¢ w rownowadze wewnetrznej (internal
equilibrium) i mozna go interpretowac jako skutek $redniookresowej optymali-
zacji alokacji zasoboéw (Farugee, 1995). Przeglad literatury pozwala na wskaza-
nie dwoch réwnowaznych definicji rOwnowagi wewnetrznej. Zgodnie z pierw-
sza z nich gospodarka znajduje si¢ w rownowadze wewnetrznej, jesli produkcja
realizuje si¢ na poziomie potencjatu (Y =Y oraz Y™ =Y "), co jest rtownowazne
z ustaleniem si¢ stopy bezrobocia na poziomie nieprzyspieszajacym inflacji
(non-accelerating inflation rate of unemployment, NAIRU; np. Bayoumi i in.,
1994; Clark i in., 1994; MacDonald, 2007, s. 243-245). Zgodnie z drugg defini-
cja warunki rownowagi wewngtrznej sg spelnione, gdy w rownowadze pozostaje
rynek dobr niewymiennych (Edwards, 1989, s. 16; Baffes i in., 1999).

Analiza modeli kursu rownowagi prowadzi do wniosku, ze w $rednim okre-
sie kursy realne sa funkcjg tych zmiennych, ktérych wahania decyduja o osig-
gnigciu rownowagi wewngetrznej i zewnetrznej. W pierwszym przypadku nalezy
rozwazy¢ mechanizm Balassy-Samuelsona, ktory implikuje rownowage na
krajowym rynku pracy i uzaleznia $redniookresowe zmiany realnych kurséw
walutowych od zmian tacznej produktywnosci czynnikéw produkcji. W przy-
padku réwnowagi zewnetrznej kluczowe okazuje si¢ uscislenie wnioskow
formutowanych na podstawie réwnania (7.15) (por. np. Montiel, 1999). Oto6z,
zredukowanie listy zatozen definiujacych rownowage zewnetrzng do warunku,
zgodnie z ktorym deficyt rachunku obrotow biezacych jest pokrywany przez
podtrzymywalny w $rednim okresie naptyw kapitatdéw zagranicznych, oznacza
pominiecie w analizie zmian zadluzenia zagranicznego. Z tej przyczyny wigk-
szo$¢ badan empirycznych uwzgledniajacych explicite warunki rownowagi zew-
netrznej jest prowadzona w ramach szerszych modeli zasobowo-strumieniowych
(stock-flow approach), ktore pozwalajg na jednoczesne uwzglednienie rownosci
bilansowej C* =—-K* i pewnego granicznego poziomu zadtuzZenia, ktérego
przekroczenie oznacza naruszenie warunkow rownowagi dtugookresowe;.

Réznice miedzy zatozeniami przyjmowanymi w $redniookresowych mode-
lach kursow walutowych sprawiajg, ze w badaniach empirycznych stosowane sg
zazwyczaj podejscia polegajace na budowie modeli taczacych cechy réznych
modeli teoretycznych. Zastrzezenia moze budzi¢ wowczas arbitralny dobor
zmiennych fundamentalnych, ktory moze by¢ pochodng znaczenia jakie jest
subiektywnie przypisywane poszczegdlnym zmiennym w ksztattowaniu kursow
realnych w $rednim okresie. Dlatego tez jednym z najbardziej popularnych
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empirycznych modeli kursow realnych w $rednim okresie jest rekomendowany
przez Clarka i MacDonalda (1999) model behawioralnego kursu walutowego
rownowagi (behavioral equilibrium exchange rates, BEER, Driver i Westaway,
2004); Egert i in., 2006; MacDonald, 2007, s. 232-236), w ktorym wahania
zmiennych fundamentalnych prowadza do zmian oczekiwan kursowych, a te
ostatnie — zgodnie z modelem UIP — przektadajg si¢ na zmiany kursu realnego.
Przyjecie takiej perspektywy oznacza, ze struktura wynikowego modelu empiry-
cznego nie musi juz bezposrednio odpowiada¢ okreslonemu modelowi teore-
tycznemu.

Punktem wyjscia w analizach behawioralnych kursow walutowych rowno-
wagi jest model VEC obejmujacy realny kurs walutowy, dysparytet realnych

stop procentowych i zmienne z,, wptywajace na oczekiwania kursowe:

Yim) =[q.r —I’*,Z('k),l('l)]' (7.16)

Z przegladu badan empirycznych wynika, ze specyfikacje modeli BEER
r6znia sie¢ obecnymi w nich zmiennymi fundamentalnymi, jednak w wigkszos$ci
przypadkow lista determinant oczekiwan kursowych obejmuje (i) aproksymanty
aktywow zagranicznych netto, (ii) relatywne produktywno$ci czynnikow pro-
dukcji w sektorze tradables, (iii) wahania popytu (i tym samym cen) w sektorze
dobr niewymiennych oraz (iv) zmienne aproksymujace szokowe przesuniecia
podazy i popytu, ktore sg zazwyczaj wigzane ze zmianami terms of trade lub ze
zmianami cen surowcow (najczesciej ropy naftowej).

2. Podejscie zasobowo-strumieniowe

Jedno z najwazniejszych podejs¢ przyjmowanych w $redniookresowych
analizach kursow walutowych polega na ustaleniu listy zmiennych fundamental-
nych w ramach modelu strumieniowo-zasobowego (stock-flow consistent appro-
ach). Mussa (1984) oraz Frenkel i Mussa (1985) rozwazaja analogiczny do
(7.12)—(7.14) uproszczony model bilansu ptatniczego, w ktérym eksport netto
jest funkcjg realnego kursu walutowego (takze: Farugee, 1995; Clark i MacDo-
nald, 1999; MacDonald, 1999b; Alberola i Navia, 2008):

E —M, =6q +¢z (7.17)
gdzie:

6, — cenowa elastycznos$¢ eksportu netto,
Z — zmienna reprezentujaca szoki popytowe i podazowe.
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Rachunek obrotow biezacych definiuje tozsamos$¢:
CtA = élqt + rt*A(il +Z (7.18)

gdzie sktadnik 1 A°, okre$la strumief platnosci odsetek r* od aktywow zagra-
nicznych netto A® znajdujacych sie w posiadaniu rezydentow.

Przy ustalonym saldzie rachunku obrotéw biezacych, rachunek kapitalowy
bilansu ptatniczego K* w warunkach réwnowagi $redniookresowe;j jest okre-
$lany przez pozadany strumien aktywow zagranicznych. Ten ostatni — zgodnie
Z zalozeniami przyjmowanymi w pracy Frenkela i Mussy (1985) — jest funkcja
(1) odchylenia biezgcego zasobu aktywow zagranicznych netto od ich zasobu
w warunkach rownowagi sredniookresowej A® oraz (ii) oczekiwanej deprecja-
cji realnego kursu walutowego:

K’ =-ao, (A%, - AS) + »,E (Ag,,) (7.19)

gdzie: w,,®,>0. Wplyw oczekiwan kursowych na rachunek kapitatowy jest
postrzegany przez pryzmat mechanizméw decydujacych o wycenie aktywow
zagranicznych — deprecjacja waluty krajowej przektada si¢ na wzrost zadtuzenia
zagranicznego w przeliczeniu na walut¢ krajowa, co sprawia, ze rosnie relacja
w jakiej pozostaje ono w stosunku do produkcji krajowej. Oczekiwania depre-
cjacyjne indukuja zatem efekty majatkowe i przektadajg si¢ wzrost pozadanego
strumienia aktywow zagranicznych. Zwigzek pomiedzy oczekiwaniami kurso-
wymi i pozadanym naptywem kapitalu zagranicznego moze by¢ réwniez inter-
pretowany jako zalezno$¢ pomiedzy dysparytetem Krajowej i zagranicznej stopy
procentowej 1 poziomem pozadanej konsumpcji i oszczednosci w kraju i za
granicg. Farugee (1995) ujmuje powyzszy problem explicite definiujac strumien
aktywow zagranicznych za pomocg roéwnania:

KtA = _a)1(A\C—1 - Rfl) + o, (rt - rt*) (7-20)

Réwnowage bilansu ptatniczego w $rednim okresie okresla tozsamo$¢
C/=-K/. Jesli spetnione sa warunki rownowagi wewnetrznej, to trajektorie
realnego kursu walutowego definiuje rownanie:

6,0, +i, A%, +2, = o, (A%, - A%) — ,E, (Aq,,) (7.21)

w ktorym deficyt na rachunku obrotow biezacych jest finansowany przez
podtrzymywalny naplyw kapitalow zagranicznych. Rozszerzenie powyzszego
modelu o rownanie identyfikujace strumien aktywow zagranicznych jako deficyt
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(nadwyzke) na rachunku biezagcym, AA° =C/”, prowadzi do systemu, ktorego
rozwiazaniem jest nastepujace rownanie realnego kursu walutowego:

G =0 —xa (A —A%) (7.22)
gdzie x, >0 oraz:
g = 5171(2 + rt*'z\(—:l) (7-23)

za$ zmienne 7 i A® oznaczaja, odpowiednio, zdyskontowane biezace i oczeki-
wane warto$ci zmiennej reprezentujacej szoki podazowe i popytowe i biezacy
szacunek pozadanego poziomu aktywow zagranicznych netto:

A =Q-7,)Z70mE(AL) (7.242)
Z, = (1_770)20]3:0773; Et(Zt+j) (724b)

Stopa dyskonta 77 (0<n) <1) zalezy od (i) elastycznosci nadwyzki (deficytu)
na rachunku obrotéw biezacych wzgledem kursu realnego oraz (ii) skali zmian
salda rachunku kapitalowego w odpowiedzi na zmiany oczekiwan kursowych
i odchylenia zasobu aktywow zagranicznych od ich poziomu pozadanego (Fren-
kel i Mussa, 1985).

Wtasnos$ci modelu zasobowo-strumieniowego okreslaja rownania (7.22)
—(7.23). Pierwsze opisuje proces dostosowawczy kursu walutowego wzdtuz
Sciezki kursu rownowagi, trwajacy do momentu, w ktoérym zaséb aktywow za-
granicznych netto zrownuje si¢ z ich wielkoscia zgodng z rownowaga wewnetrz-
ng i zewngtrzna. Rownanie (7.23) definiuje $ciezke kursu rownowagi jako funk-
cje zdyskontowanych oczekiwan formulowanych w odniesieniu do szokéw
wplywajacych na bilans obrotow biezacych i oczekiwanych zmian aktywow
zagranicz-nych netto. Hipoteza PPP jest spetniona, gdy AA=C" =—K" =0.
Woéwezas Y2 K, =A% =A° itylko w tym przypadku, przy ustalonych warto-
$ciach zmiennej Z, realny kurs walutowy jest staty i wynosi:

G =6, (z+1 A°) (7.25)

Zalezno$¢ realnego kursu walutowego od zmiennych fundamentalnych A°
i Z jest wlasno$cig modelu zasobowo-strumieniowego bezposrednio uwzgle-
dniang w modelach BEER. Clark i MacDonald (1999) zaktadajg, ze oczekiwania
kursowe sa funkcja tych samych zmiennych, ktére decyduja o wahaniach kursu
rownowagi sredniookresowe;:

E...)= _(Plz\c + ¢£(k)z(k)t (7.26)
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Réwnanie UIP dla zmiennych realnych jest wowczas nastgpujace:

q =—p,A° + oo Zoon — s, —1)) (7.27)
gdzie:

@1y Py P3 — Parametry,

o, 9,>0.

Zastapienie nieobserwowalnych oczekiwan kursowych zmiennymi funda-
mentalnymi przyjmujacymi wartosci zgodne z warunkami rownowagi wewng-
trznej 1 zewngtrznej nie zmienia faktu, ze otwarty pozostaje problem aproksy-
macji wielkosci nicobserwowalnych. W praktyce przyjmowane jest dodatkowe
zalozenie, zgodnie z ktorym oszacowania parametrOw @, @,,,, ¢, sa mato
wrazliwe na zastgpienie A i Z,, ich realizacjami i analiz¢ kursu BEER mozna
prowadzi¢ na podstawie rownania:

g, = _(/71AC +¢;(k)z(k)t —p,(r — rt*) (7.28)

3. Szoki podazowe — mechanizm Balassy-Samuelsona

Przeglad literatury poswigconej modelowaniu realnych kursow walutowych
wskazuje, ze oddziatywanie czynnikow podazowych opisywanych przez model
Balassy-Samulesona (Balassa, 1964; Samuelson, 1964; takze: Officer, 1976;
Hsieh, 1982; Drabowski, 1985; szczegdtowy opis w: Chmielewski, 2003 i Woj-
cik, 2008, s. 67-72) jest postrzegane jako najwazniejsza przyczyna trwatych
odchylen kurséw walutowych od $ciezek zgodnych z parytetem sity nabywczej
walut. Punktem wyj$cia w analizie mechanizmu BS jest podziat gospodarki na
sektory produkujace dobra podlegajace i niepodlegajace wymianie migdzynaro-
dowej. W nastepnym kroku identyfikowane sg warunki réwnowagi na rynkach
towaréw i ustug wymiennych i niewymiennych. Przyjmuje si¢, iz technologie
produkcji dobr w obu sektorach w kraju opisuja funkcje Cobba-Douglasa ze
statymi efektami skali:

Y, = ALK (7.29a)
Yir = Ax e Krl\;Tv (7.29b)
gdzie:

Y+, Yyt — produkcja w sektorze wymiennym i niewymiennym,
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Ky, Knr, Ly, Lyt — majatek trwaty i naktady pracy w obu sektorach,
A:, Ayt — taczne produktywnosci czynnikow produkcji TFP,
¢, v — parametry mierzace pracochtonnos¢.

Analogiczne funkcje produkcji opisujg proces wytwarzania w zagranicznym
sektorze tradables i non-tradables. Zaktada si¢ jednoczesnie, ze pracochtonnosci
w krajowym i zagranicznym sektorze non-tradables sa wieksze do pracochton-
noéci w sektorach otwartych, tj. v>¢, v >¢ .

Zgodnie z drugim, kluczowym zatozeniem parytet sity nabywczej walut de-
terminuje poziom cen w sektorze tradables, co posrednio oznacza, ze rozmiary
gospodarki krajowej sa niewielkie i wobec otwarcia na wymiane miedzynarodo-
w3 jest ona biorca cen towarow i uslug wymiennych; zmienng egzogeniczna jest
takze §wiatowa stopa procentowa. W obu sektorach panuje doskonata konkuren-
cja. Zaktada si¢, ze zasOb majatku trwatego jest ustalony z wyprzedzeniem
jednego okresu, za$ realokacja czynnikéw produkcji dokonuje si¢ poprzez prze-
ptywy sity roboczej, ktora jest doskonale mobilna migdzy krajowymi sektorami
tradables i non-tradables i mato mobilna migedzy krajem i zagranica. Ceny i pta-
ce w sektorze niewymiennym sa ustalane w obu gospodarkach niezaleznie.

Jesli powyzsze zatozenia sa spelnione, to we wszystkich sektorach w kraju
i za granicg nastgpi zréwnanie krancowych produktywno$ci pracy i kapitatu
— odpowiednio — z ptacami i §wiatowg stopg procentowg. Jednoczesnie doskona-
ta mobilno$¢ sity roboczej wewnatrz kraju zapewnia zréwnanie plac w obu
sektorach (Chmielewski, 2003):

R =1-¢)A (L, /K, P (7.30a)

R =Q1-v)A; (L /Ky ) Py (7.30b)

W, =W =A (L /K )7 =WoT =1AG (L /Ky )Py (7.300)
gdzie:

R"— §wiatowa realna stopa procentowa,
W, , W, , W) — ptaca nominalna,
P, Pyr — ceny w sektorze wymiennym i niewymiennym.

Ostatecznie, rozwigzanie uktadu réwnan (7.30) prowadzi do identyfikacji
zalezno$ci pomiedzy cenami relatywnymi w sektorze non-tradables oraz pro-
duktywnos$ciami czynnikow produkcji okreslanej jako mechanizm transmisji
wewnetrznej (internal transmission mechanism, patrz np. Egert, 2002a, Egert
i in., 2006):
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pY —p' =(r)a’ —a' +
+He -V (r=p+InE" @-v)") =" @A-g) %) (7.31)
Przy ustalonych warto$ciach zmiennych egzogenicznych r i p' zachodzi:
pY —p" =(rg)a" —a" +u (7.32)

Latwo zauwazy¢, ze spetnienie zatozen modelu Balassy-Samuelsona implikuje
trwalg r6znicg pomigdzy dynamikami cen dobr niewymiennych i wymiennych,
ktore wynikaja wylacznie z réznic pomiedzy pracochtonnosciami w obu sek-
torach v¢ ™ >1.

Przyjmujac, ze v; i Uy, oznaczaja odpowiednio wagi, z jakimi uwzglednia-
ne sg ceny w sektorze tradables i non-tradables w ogélnym indeksie cen
(0, +u; =1):

p=u; pT + Uyr pNT (7.33)

i podstawiajac do (7.33) odpowiednio przeksztatcong zaleznos¢ (7.32) otrzymu-
jemy rownanie wigzgce ogdlny indeks cen z réznicami produktywnosci:

p= pT + Uy (Vg_laT - aNT) + HU\r (7.34)
z ktorej wynika, ze wyzsza dynamika TFP w sektorze tradables przektada si¢ na
nadwyzkowa dynamike ogolnego indeksu cen.

Analogiczng analiz¢ mozna przeprowadzi¢ dla gospodarki zagranicznej.
Mechanizm transmisji wewnetrznej jest wowczas okreslony wzorem

P -pT=vig)al —at (7.35)
za$ og6lny indeks cen ksztaltuje si¢ zgodnie z tozsamoscia:
P =p o (V(g) AT —a")+uoy (7.36)

Uwzglednienie rownan (7.34) i (7.36) w réwnaniu PPP prowadzi do dekom-
pozycji realnego kursu walutowego na ta jego cze$¢, ktora jest ksztattowana na
rynku tradables i ktora, zgodnie z zatozeniami modelu BS, powinna wynikaé
z arbitrazu cenowego oraz cze$¢, ktorej fluktuacje sg determinowane przez rela-
tywne produktywnos$ci w krajowym i zagranicznym sektorze tradables (external
transmission mechanism):

q= qT —Unr (VgilaT - aNT) + U;T (V* (g*)ilat*T - at*NT) —HOg + IU*U:AT =
=q' —-a""" (7.37)
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Przy standardowych zatozeniach przyjmowanych w analizach gospodarek
wschodzacych, zgodnie z ktérymi (i) dynamika krajowego TFP w sektorze
tradables jest wieksza od dynamiki rejestrowanej za granicg (Aa' >Aa" ), za$
(if) dynamiki TFP w krajowymi i zagranicznym sektorze non-tradables sa
W przyblizeniu réwne Aa"" =Aa™", miara efektu Balassy-Samuelsona jest
dodatnia a"™" >0 i obserwowana jest realna aprecjacja waluty krajowej. Alter-
natywna posta¢ modelu (7.37) jest nastgpujaca:

a=q -0 (P —p )+ (PN -p")—u+pu =q" —q"" (7.38)

gdzie zgodnie z mechanizmem transmisji wewnetrznej zachodzi """ > 0.

4. Szoki popytowe

Przy zatozeniu (i) doskonatej konkurencji, (ii) prawdziwos$ci hipotezy pary-
tetu sity nabywczej walut dla cen sektora wymiennego oraz (iii) pelnej mobil-
nosci czynnikow produkeji ceny relatywne w sektorze non-tradables p"" —p’
sa determinowane wylacznie przez czynniki podazowe wynikajace ze zmian
TFP w sektorze wymiennym. Zmiany popytu prowadza w takich warunkach do
zmian struktury produkcji nie powodujac zmian cen relatywnych (Rogoff,1992;
De Gregorio i in., 1994). Zatozenia obecne w modelu Balassy-Samuelsona moga
by¢ jednak nadmiernie restrykcyjne, a ich przyjecie mozna postrzegac¢ jako arbi-
tralne ograniczenie analizy empirycznej do dtugiego okresu, gdy nie wystepuja
bariery w alokacji czynnikéw produkcji, a spetnienie hipotezy PPP dla cen
sektora wymiennego jest rownowazne zroOwnaniu krajowej stopy procentowej
(tj. stopy zysku w sektorze tradables) ze stopg $wiatowg. W praktyce analizy
kursow walutowych sg prowadzone dla okresow krotszych, a to oznacza konie-
czno$¢ rozszerzenia empirycznej analizy mechanizmu Balassy-Samuelsona
0 badania popytowych Zrodet zmian ogdlnego poziomu cen.

Szoki popytowe oddzialuja na realny kurs walutowy poprzez (i) zmiany
wydatkéw rzgdowych oraz (ii) zmiany preferencji konsumentow i przesunigcia
popytu miedzy dobrami wymiennymi i niewymiennymi (Bergstrand, 1991; De
Gregorio i in., 1994; MacDonald i Wéjcik, 2004; Wojcik, 2005, 2008, s. 76—79).

Wzrost ogélnego indeksu cen i aprecjacja realnego kursu walutowego jest
skutkiem wzrostu wydatkow rzadowych, jesli te ostatnie sa przeznaczone na
zakup dobr niewymiennych. Rogoft (1992) analizuje przypadek wzrostu wydat-
kéw rzadowych finansowanych za pomocg jednorazowego podatku (lump-sum
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tax) nienaruszajacego ekwiwalencji Ricarda. Rozwazana jest uzytecznos¢ repre-
zentatywnego konsumenta:

UCH)={(C") ()"} -0)", (7.39)

gdzie:

C", C" — konsumpcja débr wytwarzanych przez sektor niewymienny
i wymienny,

k —udziat dobr non-tradables w konsumpcji ogotem.

Jesli zgodnie z ekwiwalencja Ricarda gospodarstwa domowe internalizuja
wzrost wydatkow rzadowych wynikajacy ze spadku dochodow do dyspozycji
sektora prywatnego, mozliwe staje si¢ wlaczenie konsumpcji rzadowej do ogra-
niczenia budzetowego konsumenta (wszystkie zmienne wyrazono w cenach sek-
tora wymiennego):

Y NT P NT C NT P NT
1" T t=1 " t-1 T t-1 " t-1
Ft - It—l[Ft—l +Yt—1 + - Ct—l -

T T
P Pl

G R
-G, - (7.40)
Pa
gdzie:
F — majatek reprezentatywnego konsumenta,
|” — $wiatowa stopa procentowa;

YN, YT — dochody ogétem z produkcji w sektorze niewymiennym i wy-
miennym,

Y=Y"+YT;

C"", CT —spozycie prywatne,

C N — C NT + CT .

G"", G" — spozycie rzadowe,

G N — G NT + GT
Jesli jednocze$nie zmiany konsumpcji rzagdowej nie pociggaja za sobg zmian
uzytecznosci, to ceny relatywne w sektorze non-tradables definiuje rownanie:

R" _(@-xC  _ (1-x)C/
PT KCtNT K_(Yt NT GtNT )

t

(7.41)

zgodnie z ktorym przy ustalonej konsumpcji C' wzrost wydatkéw rzadowych
na zakup dobr sektora niewymiennego G"' prowadzi do wzrostu cen relatyw-
nych i aprecjacji kursu realnego.
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Rogoft (1992) koncentruje si¢ na przypadku, w ktérym czynniki produkcji
w obu sektorach sa ustalone, a ostateczng determinantg relatywnych cen (7.41)
sa wydatki gospodarstw domowych na dobra wymienne C'. Analizowane sg
dwa skrajne przypadki. W pierwszym przyjmuje si¢ zatozenie o pelnym dostepie
sektora prywatnego i rzadowego do migdzynarodowych rynkéw kapitatlowych.
Dzi¢ki finansowaniu konsumpcji ze Zzrodet zagranicznych mozliwe jest wowczas
miedzyokresowe wygladzanie spozycia towarow i uslug wymiennych, czego
konsekwencja jest gladki przebieg cen relatywnych sektora non-tradables
(7.41). Taka wlasnos¢ cen moze by¢ przyczyng niestacjonarno$ci kursow walu-
towych urealnianych ogolnymi indeksami cen i — jesli tylko potwierdzona empi-
rycznie — przeciwstawiana predykcjom modelu BS, zgodnie z ktorym kursy
walut krajow o wickszej dynamice TFP w sektorze tradables powinny charak-
teryzowac si¢ trwatymi trendami aprecjacyjnymi.

W drugim przypadku zaktada sie, ze kapitaly na finansowanie miedzyokre-
sowych przesunie¢ konsumpcji dobr wymiennych nie sa dostepne i warunkiem
roéwnowazenia rynku tradables jest tozsamos¢:

YT =G" +C” (7.42)

Rogoff (1992) wskazuje jednoczesnie, ze nawet w przypadku braku przeptywow
czynnikéw produkcji pomiedzy sektorem wymiennym a niewymiennym, ktore
byty zaktadane w modelu BS, zachodzi¢ bedzie analogiczne do (7.32) rownanie
wigzgce dynamike relatywnych cen w sektorze non-tradables z dynamika TFP:

AP —Ap" = (g A" —AaY" (7.43)

Synteza réwnan (7.42) i (7.43) prowadzi do modelu, w ktérym relatywne
ceny sektora non-tradables zalezg od wydatkéw rzagdowych:

Ap"T —Ap" =(0'Ad" —0"AA") - (1-0T)Ag" —(L-0T)AgN) (7.44)

gdzie 07 i 0" oznaczajg relacje produkcji do konsumpcji dobr sektoréw tra-
dables i non-tradables. Chinn i Johnston (1997) rozwazaja analogiczny model
dla poziomoéw zmiennych:

pNT _ pT :(ETaT _L’;NTaNT)_((l_ET)gT _(1_5T)gNT)+
+(Py" — Pg) (7.45)

zgodnie z ktorym skutkiem wzrostu wydatkéw rzadowych jest wzrost relatyw-
cen sektora non-tradables i aprecjacja kursu walutowego urealnianego ogdlnymi
indeksami cen.
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Przesuniecia konsumpcji od dobr wymiennych do niewymiennych tworza
drugi kanal, przez ktéry czynniki popytowe moga oddzialywa¢ na realny kurs
walutowy. Jes§li dochodowa elastyczno$¢ popytu na dobra niewymienne jest
wigksza od jednosci (Baumol i Bowen, 1966), to wraz ze wzrostem dochodow
obserwowany bedzie wzrost ich cen relatywnych.

Sformalizowang analiz¢ warunkéw wystapienia powyzszego mechanizmu
przedstawiaja De Gregorio i1 in. (1994; takze: Bergstrand, 1991). Model jest
budowany przy zatozeniu, zgodnie z ktéorym reprezentatywny konsument
maksymalizuje uzyteczno$¢ wynikajaca z konsumpcji koszyka dobr niewymien-
nych CM" i wymiennych C':

UEC) ={C")(C -C" )" ¥ (-0)* (7.46)

gdzie C" oznacza minimalny poziom spozycia (subsistence level) dobr wy-
miennych. Przy ograniczeniu budzetowym, zgodnie z ktéorym catkowity dochod
Y jest przeznaczany w cato$ci na wydatki indywidualne C"" i C" oraz wydat-
ki rzadowe G" (z zaloZenia kierowane na zakup débr niewymiennych i pozo-
stajace w stalej proporcji G' wzgledem dochodu), popyt gospodarstw domo-
wych opisujg nastegpujace funkcje (zmienne wyrazono w cenach statych):

Cl =(1-x)1-G")Y, +xC" (7.47)

A
Yk C R (7.48)
RNT PtNT

CVM+G " =(k+(1-x)G")

Ze wzgledu na dodatnig warto$¢ C ' ostatnie sktadniki w rownaniach (7.47)
i (7.48) sa dodatnie, a to zgodnie z przyjetym ograniczeniem budzetowym impli-
kuje, odpowiednio, mniejsza i wieksza od jednosci dochodowa elastyczno$é
popytu na produkty, odpowiednio, sektora tradables i non-tradables. Ostatecz-
nym skutkiem wzrostu dochodow jest wzrost poziomu cen niewynikajacy ze
zmian TFP i aprecjacja kursu realnego.

Prosta synteze modelu zasobowo-strumieniowego, modelu Balassy-Samuel-
sona i modeli uwzgledniajacych czynniki popytowe zaproponowali Alberola
I in. (1999). Definiowany jest system, w ktorym warunki rownowagi zewngetrz-
nej sg opisywane w ramach modelu zasobowo-strumieniowego: deficyt na
rachunku obrotow biezacych jest finansowany przez kapitaly rejestrowane na
rachunku kapitatowym, K/ =-a, (A%, —A%)+o,(r, —r") (réwnanie (7.20)),
za$ aktywa zagraniczne netto sg zbiezne do poziomu réwnowagi dlugookre-
sowej. Rownowage wewnetrzng determinuje rownowaga rynku non-tradables.
W takich warunkach kurs walutowy jest definiowany przez tozsamos¢ (7.38),
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q=q"' —g""". Dodatni szok popytowy powoduje nadwyzkowy popyt na dobra
wytwarzane w sektorze niewymiennym, ktory pocigga za sobg presje na zmiane
cen w sektorze non-tradables.

Rozwazane sa nastepujace funkcje:

d" =0 (M -E)-A{(p" -p")-(@" —-a"") -z} (7.49a)

d™ =0 (E-M)-A{(p™" -p")-(@" -a™)+2"} (7.49b)
gdzie:

d"", d™ — nadwyzkowy popyt na dobra niewymienne,

E - eksport,

M —import,

z°, 7°° — zmienne reprezentujace szoki popytowe w kraju i za granica,

A, — parameter, A, >0.

Mechanizm opisywany przez model (7.49) jest nastepujacy.

Po pierwsze, nadwyzkowy popyt na dobra wytwarzane w sektorze non-
tradables jest proporcjonalny do nadwyzki zagregowanych wydatkéw krajo-
wych. Wzrost tych ostatnich pojawia si¢ w przypadku ujemnego salda towaro-
wego, a skala jego transmisji jest rowna parametrowi okreslajacemu strukture
krajowej konsumpcji dobr pochodzacych z sektoréw tradables i non-tradables
Uyr - Dla zagranicy zachodzi analogiczna zaleznos¢, przy czym nadwyzka
popytu na towary i uslugi niewymienne pojawia si¢ w przypadku nadwyzki kra-
jowego eksportu netto.

Po drugie, interpretacja skladnika (p" —p')—(a" —a'") jest zbiezna
Z interpretacja mechanizmu transmisji wewngtrznej w modelu Balassy-
Samuelsona. Doskonata mobilno$¢ sily roboczej na krajowym rynku pracy
prowadzi do dostosowan relatywnych cen sektora produkujacego dobra niewy-
mienne do zmian relatywnej produktywnos$ci w sektorze tradables. Wzrost cen
w sektorze non-tradables ponad poziom wynikajacy z modelu BS bedzie prze-
ktada¢ si¢ na spadek popytu na dobra niewymienne.

Po trzecie, ostatnie sktadniki rownan (7.49) reprezentuja szoki, ktorych
oddziatywanie na popyt w sektorze niewymiennym opisuja mechanizmy naszki-
cowane wyzej za Rogoffem (1992) i De Gregoriem i in. (1994). Dodatni szok
popytowy — podobnie jak wzrost produktywnosci w sektorze tradables — prowa-
dzi do wzrostu ogolnego indeksu cen:

Ap"T —ApT =A,d" (7.50a)
AP —ApT = AL (7.50b)
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gdzie: A,,A,>0. Jedli ponadto przelozenie nadwyzkowego popytu na ceny
dobr non-tradables w kraju i za granicg jest zblizone, A, =A),, to dynamika
realnego kursu walutowego indukowana przez zmiany produktywnosci i szoki
podazowe jest nastepujaca

Aq=AhY® =—A,(d" —d™) (7.51)

W warunkach rownowagi wewngtrznej i zewnetrznej zachodzi rownosc
AQ" =Aq=AK" =0. Realny kurs walutowy definiowany dla cen towaréw
wymiennych zalezy wowczas od elastycznosci cenowych w handlu zagranicz-
nym, §wiatowej stopy procentowej oraz aktywdéw zagranicznych netto:

o =0 A (7.52)

za$ 0 poziomie relacji krajowych i zagranicznych relatywnych cen w sektorze
non-tradables decyduja dodatkowo czynniki podazowe zwigzane ze zmianami
produktywnosci oraz szoki popytowe:

htMBS _ é—lrt*A(il _ %{(a:— _ atNT ) — (a:T — a:NT)}— I (ZtD — Z:D) (753)

Ostatnim watkiem, ktory nalezy podja¢ w dyskusji o roli szokéw popyto-
wych i podazowych w ksztaltowaniu cen relatywnych sektora wymiennego
i realnych kurséw walutowych jest problem potencjalnego ,,przenikania si¢”” obu
typow szokdw. Szczegdlnie waznym zagadnieniem jest identyfikacja warunkow,
w ktorych skutkiem trwatego oddzialywania czynnikéw podazowych moze by¢
pojawienie si¢ narzutu inflacyjnego wynikajacego z towarzyszacych szokowi
podazowemu dostosowan popytu na dobra niewymienne. Odpowiedzi wymaga
roOwniez pytanie o to, czy zgodnie z powszechnie akceptowang interpretacja
jedynym skutkiem szoku popytowego bedzie zmiana struktury produkcji (wzrost
relatywnej produkcji sektora non-tradables), ktorej nie beda towarzyszyly
w dtuzszym okresie napigcia w sektorze tradables.

Przeglad najnowszych badan wskazuje, iz tylko w pierwszym przypadku
mozliwe jest udzielenie jednoznacznej odpowiedzi. MacDonald i Wojcik (2008),
Backé i Wojcik (2008) oraz Wojcik (2008, rozdz. 5) uogolniajg wnioski ptynace
z zaproponowanego przez Goodfrienda (2002) modelu nowej neoklasycznej
syntezy (new neoclassical synthesis, NNS), ktory w dtugim okresie charaktery-
zuje si¢ wlasno$ciami modeli realnego cyklu koniunkturalnego (real business
cycle, RBC), w krotkim za$ — wlasno$ciami modeli neokeynesowskich, w kto-
rych zaklada si¢ funkcjonowanie firm w warunkach konkurencji monopolistycz-
nej 1 wystepowanie sztywnosci nominalnych. Analiza jest prowadzona przy
standardowych ograniczeniach budzetowych i zatozeniach, zgodnie z ktorymi
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reprezentatywne gospodarstwo domowe maksymalizuje uzyteczno$¢ zalezna od
poziomu konsumpcji indywidualnej i czasu wolnego, podczas gdy reprezentaty-
wna firma dokonuje takich zmian cen, ktéore maksymalizujg zyski. Zgodnie
z kluczowym wnioskiem ptyngcym z modelu NNS trwaty dodatni szok poda-
7ZOWYy pociagnie za sobg w dhlugim okresie wzrost realnej stopy procentowe;.
W okresie krotkim sztywno$ci nominalne powoduja jednak odchylenia produk-
¢ji i zatrudnienia od $ciezek rownowagi, czego skutkiem — przy braku reakcji
banku centralnego — bedzie spadek realnej stopy procentowej ponizej trajektorii
rownowagi. Implikacje sa powazne, gdyz spadek stop realnych obniza koszty
kredytéw zacigganych przez gospodarstwo domowe i zmienia jego preferencje
czasowe. Skutkiem dodatniego szoku podazowego jest ostatecznie wzrost popy-
tu, zatrudnienia i ptac, co przektada si¢ na wzrost jednostkowych kosztow pro-
dukcji. Spadek zyskéw firm ponizej poziomu optymalnego prowadzi do wzrostu
cen i aprecjacji waluty krajowe;j.

Model NNS dopuszcza zatem sytuacje, w ktorej skutkiem wzrostu produ-
ktywnosci moze by¢ pojawienie si¢ dodatkowego, popytowego impulsu infla-
cyjnego zwickszajacego skale aprecjacji kursu realnego, jednak sytuacja taka
bedzie miata miejsce tylko wtedy, gdy wzrost popytu nie wywola stosownej
kontrakcji banku centralnego. Dlatego wnioski formutowane na podstawie
wariantu modelu NNS zaproponowanego przez MacDonalda i Wdjcika (2008)
odnosza si¢ przede wszystkim gospodarki krajow bedacych juz cztonkami
heterogenicznej unii walutowej, gdy zmiany stop procentowych banku central-
nego nie w petni neutralizuja wzrost popytu?, lub gospodarek krajow, ktore
zadeklarowaty przystapienie do mechanizmu ERM2. W tym drugim przypadku
moze wystapic¢ tzw. ,,gra na konwergencje”, ktorej skutkiem bedzie determino-
wany czynnikami zewnetrznymi spadek krajowej stopy procentowej (Wojcik,
2008, 5.129-132).

Sformutowanie jednoznacznych wnioskéw o potencjalnym wpltywie szokoéw
popytowych na wyniki sektora tradables i saldo obrotow biezgcych nie jest
obecnie mozliwe. Dlatego tez Wojcik (2008, s. 82-83) proponuje rozwazenie
dwoch hipotez badawczych. W pierwszej z nich przyjmuje si¢ ograniczong
dostepnos¢ do kredytowania zagranicznego, czego skutkiem jest kurczenie si¢
sektora wymiennego wynikajgce z przesuni¢gcia wydatkow (i inwestycji)
W kierunku produktéw sektora non-tradables i pogorszenie salda w handlu

2 Potencjalna procyklicznos¢ polityki ECB moze by¢ takze przyczyna wystapienia boomoéw
kredytowych, ktorych negatywnym skutkiem moze dtugotrwale spowolnienie wzrostu gospodar-
czego nastepujace po krotki okresie przegrzania koniunktury (por. Stawinski, 2008, 2010, Wojcik,
2008, s. 123-126, Brzoza-Brzezina, 2011, rozdz. 7).
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zagranicznym. Wzrost popytu na dobra niewymienne i wzrost ptac w sektorze
non-tradables to z kolei zalozenie przyj¢te w hipotezie drugiej. Jesli obecny jest
zaktadany w modelu BS mechanizm zroéwnywania ptac w obu sektorach, to
nastgpi kompensujgcy wzrost ptac w sektorze wymiennym, wzrost jednostko-
wych kosztow produkcji i spadek konkurencyjnosci tego sektora.

5. Terms of trade

Cho¢ w badaniach empirycznych oddziatywanie czynnikow podazowych
i popytowych na kurs walutowy jest niemal zawsze wigzane z mechanizmem
Balassy-Samulesona oraz modelami Rogoffa (1992) i De Gregoria i in. (1994),
to mozliwa jest jednak taka respecyfikacja rownania kursu walutowego, zgodnie
z ktoéra najwazniejszym czynnikiem determinujagcym kurs walutowy sa wskaz-
niki terms of trade.

Wygodnym punktem wyjscia empirycznych badan wptywu terms of trade
na realny kurs sg wnioski sformutowane w cytowanej juz pracy Neary’ego
(1988) (por. rownanie (7.3)). Zauwazmy zatem, ze skutkiem wzrostu terms of
trade jest wzrost dochodéw (A¢” >0) i popytu na dobra wytwarzane przez
sektor non-tradables (d;" >0, k =1,...,K ). Poniewaz wagi n,, sa nieujemne,
a Q jest macierza okre$long dodatnio, ostatecznym efektem wzrostu terms of
trade bedzie aprecjacja realnego kursu walutowego (wzrost cen relatywnych
w sektorze niewymiennym), jesli wzrost popytu na kazde z K dobr niewy-
miennych bedzie niemniejszy od wzrostu ich podazy (d," >s." ) lub — w przy-
padku, gdy niektore efekty podazowe okaza si¢ silniejsze od popytowych, tj.
d," <s." dla niektorych k — jesli wspotczynnik korelacji pomigdzy wagami n,
i skltadowymi wektora nadwyzkowego popytu d," —s," bedzie dodatni.
Obydwa podane wyzej warunki sg tak ogolne, ze rozstrzygniecie na ich podsta-
wie o kierunku oddziatywania wzrostu terms of trade na realny kurs walutowy
nie jest mozliwe bez dodatkowych i trudnych do zweryfikowania zalozen.
Amano i van Norden (1995) zwracaja uwagg na dodatkowe komplikacje inter-
pretacyjne, gdy w ramach modelu (7.3) rozwazane sa alternatywne szoki
ptynace ze strony cen relatywnych w sektorze tradables, ktorych skutkiem moga
by¢ takie same wzrosty uzytecznoéci A¢@” i jednoczesnie rézne co do znaku
i skali reakcje relatywnych cen w sektorze non-tradables. Na tej podstawie
formutuja wniosek, iz w empirycznych zastosowaniach modelu (7.3) mozna
rekomendowaé podejécia polegajace na dekompozycji zmian terms of trade
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i rozwazeniu tylko tych cen relatywnych, ktorych kierunek oddzialywania na
kurs realny nie budzi powazniejszych watpliwos$ci.

Idee Amano i van Nordena (1995) najlatwiej zilustrowa¢ na przyktadzie cen
ropy naftowej. Z perspektywy historycznej wigzanie wahan kursow realnych ze
zmianami realnych cen ropy naftowej jest jednym z wazniejszych watkow badan
prowadzonych w latach osiemdziesiatych i dziewigcdziesiagtych ubiegltego wie-
ku, gdy podejmowano proby rozszerzenia standardowych specyfikacji rownan
kursow walutowych o takie zmienne fundamentalne, ktérych obecno§¢ umozli-
witaby uchylenie krytyki Meese’a i Rogoffa (1983)° (MR) i budowe modeli
kurséw walutowych o satysfakcjonujacych wlasnosciach predyktywnych. Zgod-
nie z jedna z rekomendacji sformutowanych przez Rogoffa (1996) warunkiem
konstrukcji modelu, ktory moglby wychodzi¢ naprzeciw krytyce MR, jest
rozszerzenie standardowych specyfikacji modeli kurséw walutowych o zmienne
aproksymujace szoki realne charakteryzujace si¢ odpowiednig zmiennoS$cia
W relatywnie krotkich przedziatach czasowych. Z tego punktu widzenia wybor
relatywnych cen ropy naftowej jako czynnika potencjalnie oddzialujacego na
realny kurs walutowy nie budzi wickszych zastrzezen, za§ argumenty wspiera-
jace takie rozwigzania w naturalny sposob wynikaja z faktu, iz krytyke MR
sformutowano w odniesieniu modeli empirycznych konstruowanych dla okresu,
w ktoérym wystapity glebokie kryzysy naftowe.

Podstawy teoretycznych konstrukcji modeli kursow walutowych uwzgle-
dniajacych wptyw cen ropy naftowej sformutowano juz na poczatku lat osiem-
dziesigtych (np. Golub, 1983). Analize przeprowadzono w ramach modeli port-
felowych uwzgledniajacych efekty majatkowe zwigzane z wahaniami cen ropy
naftowej, a wnioski okazaty si¢ zgodne z intuicja: w warunkach negatywnych
szokow podazowych identyfikowana jest aprecjacja walut krajow eksporterow
ropy naftowej, ktorej towarzyszy deprecjacja walut krajow importeréw ropy naf-
towej, zas$ skala wahan bilateralnych kurséw walut krajow importujgcych rope
naftowg zalezy w gldwnej mierze od struktur portfeli inwestycyjnych i preferen-
cji krajow eksporteréw ropy naftowej. Badania empiryczne jednoznacznie
potwierdzajg istnienie takich mechanizméw (np. Farugee, 1995; Amano i van
Norden, 1998; Backus i Crucini, 2000; Chen i Chen, 2007); Korhonen i Juurik-
kala, 2007; Coudert i in., 2008).

Modele zaleznosci zachodzacych pomiedzy terms of trade i kursem realnym
prezentujg m.in. De Gregorio i Wolf (1994), Amano i Van Norden (1998), Chen

*w czesto przywotywanym artykule Meese i Rogoff (1983) wskazuja, iz precyzja prognoz
uzyskiwanych na podstawie modeli monetarnych okazuje si¢ mniejsza od dokltadno$ci prognoz
wyznaczanych za pomoca modelu btadzenia losowego (Sciezki losowej, random walk).
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i Rogoff (2003), Cashin i in. (2004). Punktem wyj$cia jest upraszczajace zato-
zenie, iz mechanizmy podazowe reprezentowane przez zmiany terms of trade sa
silniejsze od mechanizméw popytowych. Uproszczenie modelu Neary’ego pole-
ga w takim przypadku na zalozeniu, Ze podobnie jak w modelu BS gospodarka
krajowa sktada si¢ z dwoch sektordéw, przy czym produkcja sektora tradables
jest w catosci przeznaczana na eksport. Gospodarka zagraniczna sktada si¢
z kolei z sektoréw produkujacych dobra wymienne i niewymienne oraz sektora
dobr posrednich wykorzystywanych w produkcji zagranicznego sektora trada-
bles. Cashin i in. (2004) pokazuja, ze przy powyzszych zalozeniach wahania
realnego kursu walutowego opisuje funkcja (Cashin i in., 2004, zatacznik A,
rownanie AS; takze: Chen i Rogoff, 2003; Coudert i in., 2008):

q=—(p" - p")-v (@ -a")-(a" -a™)) (7.54)

gdzie:
a"' —Iaczna produktywnos¢ czynnikéw produkcji w zagranicznym sektorze
produkujacym dobra posrednie,

vy; — udziat produkcji krajowego sektora niewymiennego w produkcji
ogodtem (por. (7.33)).

Zgodnie z rownaniem (7.54) realny kurs walutowy zalezy wprost proporcjo-
nalnie od krajowego indeksu terms of trade z doktadnos$cig do réznicy pomigdzy
sektorowymi produktywno$ciami w krajowym sektorze tradables i zagranicz-
nym sektorem produkujacym dobra posrednie (w proporcji do produktywnosci
w sektorach niewymiennych). Latwo ponadto zauwazy¢, ze w przypadku, gdy
zgodnie z modelem PPP ceny importu sa okre$lane przez ceny zagranicznego
sektora tradables i nominalny kurs walutowy, p“ =p™ +b, za$ ceny eksportu
wyrazone w walucie krajowej sa determinowane przez ceny krajowego sektora
wymiennego, p® = p', funkcja (7.54) redukuje sie do postaci:

q=0" vy (@ -a")-(@" -a™)) (7.55)

bezposrednio korespondujacej z rownaniem kursu realnego wyprowadzanym
w ramach modelu BS (7.37). Jesli natomiast ceny w eksporcie sa determinowane
przez ceny $wiatowe i kurs nominalny, p® = p" +b, to wahania realnego kursu
walutowego zalezg wytacznie od relatywnych produktywnosci sektorowych:

g=p-vg(@ -a")-(@" -a™)) (7.56)

Rozroznienie pomiedzy dwoma skrajnymi mechanizmami generujgcymi
ceny krajowego eksportu i ré6znice migdzy modelami (7.55) i (7.56) w naturalny
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sposob prowadzi do rozwazenia wptywu specjalizacji w produkcji towarow
wymiennych na kursy realne. Ilustracj¢ powyzszego problemu zawiera praca
Choudhriego i Khana (2005), w ktorej rozwaza si¢ dwa skrajne przypadki, tj.
petna dywersyfikacj¢ produkcji krajowej i petng specjalizacje w produkcji okre-
slonego dobra wymiennego. W pierwszym przypadku wnioski sg analogiczne do
wyprowadzonych w ramach modelu Balassy-Samuelsona — o aprecjacji walut
krajow rozwijajacych si¢ decydujg zmiany produktywnosci w sektorach trada-
bles, za$ oddziatywanie terms of trade jest nieistotne. Inaczej jest jednak w przy-
padku specjalizacji, gdy o cenach w eksporcie decyduja mechanizmy podazowe
W j-tej galezi. Zachodzi wowczas:

Pt =p (7.57)
Jesli jednoczesnie uwzglednic, iz ceny tradables podlegaja arbitrazowi:

p' =x.p" +(@Q—x.)p" (7.58)
gdzie O <& <1, to ceny relatywne definiuje rownanie:

P —p; =(p" —p") +L-xe)(P" - ") (7.59)
za$ model kKursu realnego ulega rozszerzeniu o wskazniki terms of trade:

9=0" """~y Q-x)(P" — P") +Ui A-&)(PF - p™)  (7.60)

Przy upraszczajacym zalozeniu o (i) rownosci wag z jakimi w koszyku cen kon-
sumenta s3 uwzgledniane s3 ceny non-tradables, v, =uv,,, i (ii) réwnosci
udziatu cen w eksporcie w ksztaltowaniu cen w sektorze tradables w kraju i za
granica x, = k. , rtownanie (7.60) upraszcza si¢ do postaci:

q= qT . qNT,T . eErTOT (7.61)

gdzie r' =(p* —p")—(p* - p™), G =v; L—ke) =0y 1—xg).

6. Empiryczne modele BEER — operacjonalizacja

Przeglad badan empirycznych wskazuje, ze w przewazajacej wigkszosci
przypadkow w modelach $redniookresowych analizuje si¢ obecno$¢ mechaniz-
mow identyfikowanych w czastkowych modelach teoretycznych, za$ specyfika-
cje modeli BEER uwzgledniaja oddzialywanie na kurs realny nieréwnowagi
zewngetrznej, czynnikéw podazowych i popytowych i terms of trade:
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q= (PlANFA + (DerOT + (pthS + (p4hD + o, (r — r*) + ¢é(k)z(k) (7.62)

gdzie h® i h® reprezentuja — odpowiednio — czynniki podazowe i popytowe.

Cho¢ interpretacja wynikéw uzyskiwanych na podstawie modelu (7.62) jest
czesto dyskusyjna (omowienie i krytka w rozdz. VIII), przeglad literatury pro-
wadzi do wniosku o istnieniu do$¢ szerokiego konsensusu co do oczekiwanego
kierunku oddzialywania poszczegolnych determinant na kurs realny.

| tak, zgodnie z modelem zasobowo-strumieniowym wzrost aktywow zagra-
nicznych netto prowadzi do aprecjacji waluty krajowej, ¢, <0. Rozwazany jest
nastepujacy mechanizm. Wzrost deficytu na rachunku obrotow biezacych powo-
duje wzrost dlugu zagranicznego. Ten ostatni jest finansowany przez inwestycje
zagraniczne pod warunkiem odpowiednich wzrostow stop zwrotu z aktywow
krajowych, co przy ustalonych stopach procentowych nastepuje w przypadku
deprecjacji waluty krajowej. Wzrost zadtuzenia zagranicznego zwigksza jedno-
czes$nie nalezne odsetki, ktorych sptata wymaga wzrostu salda towarowego i wy-
woluje presje deprecjacyjnag (np. Gangon, 1996; Maeso-Fernandez i in., 2001).

Standardowg interpretacj¢ oddziatywania terms of trade na kurs realny moz-
na w niewielkim tylko uproszczeniu wiaza¢ ze wskazaniami modeli uwzglednia-
jacych wahania realnych cen surowcow: wzrost konkurencyjnosci na rynkach
towarowych przektada si¢ na aprecjacje waluty krajowej. Aprioryczne ustalenie
kierunku oddziatywania terms of trade na kurs realny jest jednak nadal obarczo-
ne niepewnoscia. Wskazujg na to wnioski formutowane przez Neary’ego (1988).
Niepewno$¢ zwiazana z okresleniem znaku parametru ¢, jest dostrzegana
w modelach BEER, ale w badaniach przyjmowana jest najczesciej hipoteza
robocza, zgodnie z ktérg efektem netto wzrostu terms of trade jest aprecjacja
kursu realnego.

Nieco mniej watpliwosci budza zatozenia o znakach parametrow przy pozo-
stalych trzech zmiennych determinujacych kurs realny. Aprecjacyjne oddzia-
tywanie dysparytetu realnych stop procentowych znajduje bezposrednie wyja-
$nienie w modelu nieubezpieczonego parytetu stop procentowych, ¢, <O0.
Kontrowersji nie budzi rowniez kierunek oddziatywania przesunie¢ popytu
krajowego w kierunku towaréw i ushug wytwarzanych w sektorze niewymien-
nym, @, <0. Inaczej jest jednak w przypadku powszechnie akceptowanego
jeszcze w latach dziewigédziesigtych ubiegltego wieku i na poczatku lat dwuty-
siecznych zalozenia, zgodnie z ktora wylacznym skutkiem obecno$ci mechaniz-
méw podazowych jest aprecjacja kursu realnego, @, <0. Najnowsze badania
empiryczne wskazuja, ze teza o aprecjacyjnym oddzialywaniu mechanizmu BS
jest nadal najwazniejszym punktem odniesienia w analizach kurséw realnych,
ale juz wyniki uzyskiwane na podstawie analiz modeli zgodnych z zatozeniami
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zapoczatkowanej badaniami Obstfelda i Rogoffa (1995, 1996) nowej makro-
ekonomii gospodarki otwartej (New Open Economy Macroeconomics, NOEM;
syntetyczne oméwienia w: Sarno i Taylor, 2002a, rozdz. 5, MacDonald, 2007,
rozdz. 10-11) coraz czg¢sciej prowadza do zakwestionowania modelu BS i wska-
zywania wzrostu TFP jako potencjalnej przyczyny deprecjacji kursow realnych.

Z analizy powyzszych rozwazan mozna wnioskowac, ze juz w przypadku
waskiej, bezposrednio nawigzujacej do czastkowych modeli teoretycznych,
specyfikacji modelu BEER pojawiaja si¢ watpliwosci co do kierunku oddziaty-
wania na kurs realny jego najwazniejszych determinant. W badaniach empirycz-
nych trudnosci interpretacyjne ulegaja zwielokrotnieniu z trzech dodatkowych
powodow.

Po pierwsze, niejednoznaczne sg kryteria podziatu gospodarki na sektory
tradables i non-tradables. De Gregorio i in. (1994) odwotuja si¢ do stwierdzenia
Harroda, wedlug ktorego wszystkie towary i ustugi sa dobrami wymiennymi na
pewnym obszarze definiowanym przez koszty transportu, i zaliczaja do sektora
tradables te sekcje gospodarki, dla ktorych udziat eksportowanych towarow
i ustug w produkcji jest wiekszy niz 10%. Analogiczne rozwigzania stosujg m.in.
Lee i Tang (2003, 2007) oraz Christopoulos i in. (2011). Podzial zaproponowany
przez De Gregoria i in. (1994) ma charakter arbitralny. Na jego korzy$¢ przema-
wia fakt, ze rozwigzania alternatywne polegajace zazwyczaj na zaliczeniu do
sektora tradables przemystu (niekiedy tacznie z rolnictwem, np. Egert i in.,
2003, lub budownictwem, np. Coricelli i Jazbec, 2004 oraz De Broeck i Slak,
2006), a do sektora non-tradables ustug rynkowych lub ustug ogdtem, sg nie
mniej arbitralne i1 jednocze$nie ignorujg fakt, iz w warunkach postgpujacej
globalizacji coraz wigksza czes¢ ustug rynkowych podlega wymianie migdzy-
narodowe;j. Zaleta podej$cia De Gregoria i in. (1994) jest to, ze pozwala ono na
identyfikacje roznych wartosci progowych, ktorych wyboru dokonuje si¢ w taki
Sposob, by relacje eksport/produkcja w sekcjach tradables i non-tradables byty
— odpowiednio — wyraznie wigksze i wyraznie mniejsze od wartosci graniczne;j.
Niezaleznie od przyje¢tego kryterium podziatl gospodarki na sektor wymienny
i niewymienny bedzie jednak zawsze budzi¢ zastrzezenia. Przyjmujac skrajnie
krytyczny punkt widzenia mozna wskazywac, ze badania oparte na arbitralnie
definiowanych sektorowych cenach i produktywnosciach nie dostarczaja jedno-
znacznej odpowiedzi na pytanie o to, w jakim stopniu oszacowania efektu BS
odzwierciedlajg rzeczywiste procesy gospodarcze, a W jakim sg pochodng
niemoznosci uwzglednienia w modelach kursow walutowych rzeczywistej struk-
tury gospodarki.

Po drugie, waznym problemem jest wybdr deflatorow stuzacych do ureal-
nienia kursu nominalnego. Problem nie jest btahy, gdyz najczesciej wykorzysty-
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wane indeksy cen konsumenta CPI i wykorzystywane nieco rzadziej deflatory
PKB znaczaco rdznig si¢ strukturami — w krajach CEE udziat ustug w deflatorze
PKB ksztattuje si¢ na poziomie 60—70%, podczas gdy analogiczna wielkos$¢ dla
indekséw CPI wynosi 35-45%. Co wigcej, w empirycznych badaniach determi-
nant kursow realnych zastrzezenia moze budzi¢ juz sam fakt urealniania kursow
nominalnych ogdélnymi indeksami cen. Ot6z we wstgpnym etapie badan zmien-
nos¢ kursu realnego jest wowczas uzalezniana od czynnikow podazowych i po-
pytowych, a juz w nastgpnym etapie sa podejmowane obarczone potencjalnymi
btedami proby separacji tych czynnikow za pomocg dodatkowych zmiennych
fundamentalnych. Analiza kurséw urealnianych indeksami CPI jest rozwigza-
niem naturalnym, gdy badane sa — na przyktad — zmiany zachowan konsumen-
tow w reakcji na wahania cen relatywnych, ale juz w badaniach, ktorych gtow-
nym celem jest identyfikacja determinant kursu walutowego alternatywne
rozwiazanie moze polega¢ na rozwazeniu kursow deflowanych cenami sektora
tradables i pozniejszym rozszerzeniu analizy na czynniki oddziatujace na kurs
realny poprzez zaburzenia relatywnych cen sektora niewymiennego. Przeglad
modeli BEER wskazuje, ze to ostatnie podejscie jest coraz czesciej stosowane
w badaniach empirycznych. Przyczyna jest zazwyczaj niestacjonarno$¢ kursow
urealnianych indeksami PPI, a poniewaz te ostatnie sg postrzegane powszechnie
jako wlasciwe aproksymanty cen sektora wymiennego, obecno$¢ pierwiastka
jednostkowego w procesie generujagcym kurs realnego @' jest rOwnowazna
niespetnieniu kluczowego zatozenia modelu Balassy-Samuelsona o prawdziwo-
$ci hipotezy PPP na poziomie cen sektora tradables.

Trzeci problem napotykany przy konstrukcji modeli BEER wynika z faktu,
iz niektére zmienne obecne w réwnaniu (7.62) nie sg bezposrednio obserwowa-
ne lub tez zastrzezenia budzi jako$¢ dostgpnych danych. Przeglad empirycznych
modeli BEER wskazuje na bardzo duzy eklektyzm przyjmowanych rozwigzan.

Wskazniki terms of trade sg zmiennymi bezposrednio obserwowanymi, ale
juz pomiar aktywow zagranicznych netto nie jest zadaniem trywialnym nawet
w przypadku konstrukcji modeli kurséw walut gospodarek rozwinietych. I tak,
Farugee (1995) oraz Clark i MacDonald (1999) w analizach efektywnych kur-
sow dolara USA, marki niemieckiej i jena wykorzystuja szacunki opublikowane
przez Massona i in. (1994). Pozniejsze szacunki NFA dla krajow o wysokim
i Srednim poziomie rozwoju publikuja Lane i Milesi-Ferretti (1999) (por. takze:
Lane i Milesi-Ferretti, 2005), za$ Lane i Milesi-Ferretti (2004) wykorzystuja je
w panelowej analizie determinant kurséw walut 64 krajow. Z innych badan
wynika jednak, iz najczg$ciej modele kursow realnych zawieraja przyblizone
wielkos$ci NFA, wyznaczane przez kumulacje sald rachunku obrotow biezacych,
A° =A +Y;,C* (m.in. Alberola i in., 1999; Maeso-Fernandez i in., 2001,
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2006; Rahn, 2003; Alberola i Navia, 2008; Lopez-Villavicencio i Raymond-Ba-
ra, 2008; takze: Gangon, 1996). Zastrzezenia, ktore budzi to rozwigzanie, biorg
si¢ stad, ze tak wyznaczone oszacowania NFA ignoruja efekty majatkowe (valu-
ation effect) zwigzane z wahaniami kurséw najwazniejszych walut swiatowych
i zmianami warto$ci inwestycji, a takze zmiany wynikajace z redukcji zadtuze-
nia zagranicznego.

Model Balassy-Samuelsona wigze wahania kurséw walutowych urealnia-
nych ogdlnymi indeksami cen z relatywnymi sektorowymi produktywno$ciami
czynnikdéw produkcji (rownanie (7.37)), jednak przeglad badan empirycznych
wskazuje jednoznacznie, iz wykorzystanie oszacowan TFP w analizach mecha-
nizmoéw podazowych jest stosunkowo rzadkie i ma miejsce przede wszystkim
w analizach kurséw walut krajow rozwinietych, gdy mozliwe jest wykorzystanie
szczegotowych danych o produktywnos$ciach sektorowych. Przyktady wykorzys-
tania miar TFP w analizach efektu Balassy-Samuelsona zawieraja prace De
Gregoria i in. (1993, 1994), w ktorych — zgodnie z mechanizmem transmisji
wewnetrznej — relatywne ceny sektora non-tradables p"" — p’ sa funkcja rela-
tywnej produktywnosci w sektorze wymiennym a’ —a'"" . Z kolei Chinn i John-
ston (1997) oraz Lee i Tang (2003, 2007) uzalezniajg kursy urealniane ogélnymi
indeksami cen od relatywnych produktywno$ci w krajowym i zagranicznym
sektorze tradables, a' —a™ oraz @' —a™' . Rozwiazanie alternatywne, ktore
w przypadku analiz kurséw walut krajow rozwijajacych tatwo uzasadni¢ niedos-
tepnoscia lub malg wiarogodnos$cig danych o zmianach TFP, polega na aproksy-
macji zmian produktywnosci czynnikow produkcji za pomoca wahan wydajno-
§ci pracy w sektorach tradables i non-tradables (I, =y' —I',, I’ =y" —I", y',
y" —wolumeny krajowego i zagranicznego PKB, I', I — przecietne zatrudnie-
nie, i = {T, NT}. Takie podejscie jest przyjmowane takze we wczesnych bada-
niach efektu Balassy-Samuelsona w krajach rozwinigtych m.in. w pracach Hsieh
(1982) oraz Marston (1987 i 1990), a takze w p6zniejszych analizach, wykorzy-
stujacych juz procedury kointegracyjne, np. Dibooglu (1996), Canzoneri i in.
(1999), Alquist i Chinn (2002).

W badaniach kurséw walutowych krajow rozwijajacych si¢ oraz krajow
Europy Srodkowo-Wschodniej réznorodnos¢ aproksymacji efektu Balassy
-Samuelsona jest znacznie wigksza. Skrajne uproszczone podejscie przyjeto
w pracy Kemme i Roya (2006), w ktorej zmiany TFP reprezentuje trend deter-
ministyczny, ale juz w pracach Halperna i Wyplosza (1997, 2001), Lommatzsch
i Tober (2004) i Oomes (2005) zmiany produktywnos$ci relatywnych sg aproksy-
mowane przez krajowa i zagraniczng wydajno$é pracy ogédtem, I, i I, za$
w badaniach Egerta (2002a), (2002b), Egerta i Lommatzsch (2003a, 2003b),
Egerta i Lahréche-Révil (2003) efekt BS jest reprezentowany przez relacje
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wydajnos$ci pracy w krajowym 1 zagranicznym sektorze dobr wymiennych,
I! -7 . Cechg wspolng tych ostatnich podej$é jest to, ze przyjmowane jest
w nich implicite zatozenie o rownosci (lub niezmiennosci relacji) wydajnosci
pracy w krajowym i zagranicznym sektorze non-tradables, 1)" —I)" = const,,
ktére moze budzi¢ uzasadnione watpliwosci, jesli tylko uwzgledni¢ wzrost
wydajnosci pracy w ustugach rynkowych na skutek inwestycji zagranicznych
(np. w sektorze finansowym i ubezpieczeniowym). Dlatego tez rozwigzaniem
budzacym nieporéwnanie mniej zastrzezen jest aproksymacja relatywnych TFP
za pomoca relatywnych wydajnosci pracy w sektorze tradables i non-tradables,
1D =107 i T =N (Bgert i in., 2003; De Broeck i Slak, 2006).

W modelach kurséw walut krajow Europy Srodkowo-Wschodniej nadal sa
jednak obecne rozwigzania Uproszczone.

Rahn (2003) wykorzystuje w roli aproksymanty efektu Balassy-Samuelsona
relacje cen ogoélem (CPI) i cen produkcji przemystowej (PPI) w kraju i za
granicg, h™ =(p® —p™")—(p™ —p™") i jest to podejécie bezposrednio
nawigzujgce do propozycji Farugee (1995) i rozwigzan przyjmowanych m.in.
w pracach MacDonalda (1998) oraz Clarka i MacDonalda (1999) (por. takze:
Gangon, 1996; Alberola i in., 1999; Closterman i Schnatz, 2000; Maeso-Fer-
nandez i in., 2001). Idea takiej aproksymacji efektu Balassy-Samuelsona jest
nastepujaca. Przy zatozeniu p°™ =p’ relacja cen h™° jest rowna q"'" (por.
rownanie (7.38)) i jej uwzglednienie w modelu BEER (7.62) jest w rownowazne
usunieciu  komponentu non-tradables z kursu urealnianego indeksami cen
konsumenta ¢ ; rownanie (7.62) opisuje wowczas wahania kursu urealnionego
indeksami cen sektora tradables. Utrzymanie zatozenia p™™' =p' nie jest
mozliwe ze wzgledu na zalezno$¢ PPI od cen ustlug. Mozna jednak przyjac, ze
dla indeksow P& =g P’ + Q- K )PV 0raz P =xpp P’ +(L— K ) PV
bedzie zachodzi¢ «,p, > K5, , @ to juz oznacza, ze przy zatozeniu statosci cen
zagranicznych, wzrost h™®* bedzie wynikat ze wzrostu (kzp, — &pp ) (P = P")
i tym samym potwierdzal zalezno$¢ kursu realnego  od trendow aprecjacyj-
nych wynikajacych z modelu Balassy-Samuelsona.

Inne rozwigzanie przyjeto w pracy Habermeiera i Mesquity (1999) dla
duzego panelu obejmujgcego waluty 51 krajow, pracy Lopez-Villavicencio
i Raymonda-Bary (2008) w analizach meksykanskiego peso, a dla krajow CEE
— w opracowaniach Kima i Korhonena (2005) oraz Maeso-Fernandeza i in.
(2006), gdzie efekt Balassy-Samuelsona jest aproksymowany przez wolumen
PKB w przeliczeniu na mieszkanca. W pierwszym przyblizeniu wykorzystanie
PKB per capita w badaniach trendow aprecjacyjnych kursow realnych nie budzi
zastrzezen, jednak watpliwosci pojawiaja si¢, gdy uwzgledni¢ fakt, iz ta sama
zmienna jest roOwnie czgsto wykorzystywana do aproksymacji oddziatywania
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czynnikdéw popytowych (De Gregorio i in., 1994; Gangon, 1996; Chinn i John-
ston, 1997; Halpern i Wyplosz, 2001; Lane i Milesi-Ferretti, 2004; Christopou-
losiin., 2011).

Ostatni przyktad wskazuje na to, ze w empirycznych badaniach kursow
realnych jednoznaczne rozréznienie migdzy zmiennymi transmitujgcymi szoki
podazowe i przesuni¢cia popytu moze by¢ klopotliwe. Watpliwosci pojawiaja
si¢ takze w przypadku zastgpienia sektorowych wskaznikéw TFP wydajnoscia-
mi pracy. I tak, w krytyce wykorzystania szacunkow TFP w modelach kurséw
walutowych Canzoneri i in. (1999) odwotuja si¢ do opracowania Evansa (1992),
w ktorym wskazuje sig, ze interpretacja zmian TFP w kategoriach egzogenicz-
nych szokow podazowych jest problematyczna, gdyz od 25 do 50% zmiennosci
tych ostatnich jest skutkiem (w sensie Grangera) wahan podazy pienigdza, stop
procentowych i wydatkow rzadowych. Z kolei Lee i Tang (2003) podkreslaja, ze
w badaniach efektu BS wybor pomigdzy tgcznymi produktywnosciami czyn-
nikow produkcji i wydajno$ciami pracy jest mniej istotny, gdy analiza koncen-
truje si¢ na relatywnych cenach sektora non-tradables, tj. kursie wewngtrznym
q™" . Inaczej jest w przypadku modelowania kursu realnego q . Przy zatozeniu
technologii Cobba-Douglasa y—I=a+¢(k —1), gdzie k oznacza majatek trwa-
ly, réznica pomigdzy krajowa i zagraniczng wydajnoscia pracy zalezy od roéznicy
pomigdzy naktadami czynnikéw produkcji, ¢ —¢, oraz roznicy w technicznym
uzbrojeniu pracy (capital-labor ratio) w kraju i za granica:

(y-D-(y' -N=(@-a)+(c-¢)k-D+g(k-DH-("-I)  (7.63)

Jesli roznice ¢—¢" i (k—=1)—(k" —I") beda w analizowanym okresie w przy-
blizeniu state, to wybor pomiedzy relatywnymi wskaznikami TFP i relatywnymi
wydajno$ciami pracy nie bedzie mial wigkszego wptywu na wnioski o wpltywie
szokow podazowych na kurs realny. W praktyce mozliwe jest jednak przyjecie
jedynie pierwszego z powyzszych zatozen, gdyz zmienno$¢ relatywnego tech-
nicznego uzbrojenia pracy charakteryzuje si¢ zazwyczaj duza zmiennoscig ze
wzgledu na rézne dynamiki inwestycji krajowych i zagranicznych. Bioragc pod
uwagg ten ostatni fakt, nie mozna a priori wykluczy¢, ze korelacja pomiedzy
(k=) —(k"=1") i (a—a") bedzie ujemna, a to oznacza, ze modele kursu real-
nego z alternatywnymi aproksymacjami szokow podazowych beda prowadzi¢ do
sprzecznych wnioskow o obecnosci efektu Balassy-Samuelsona.

Problem réznic pomiedzy relatywnymi wskaznikami TFP i relatywnymi
wydajnos$ciami pracy jest dostrzegany w modelach BEER (Halpern i Wyplosz,
1997, 2001; Choudhri i Khan, 2005; De Broeck i Slgk, 2006). Argumentem
przemawiajacym za wykorzystaniem relatywnych wydajno$ci pracy jest dostep-
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no$¢ danych oraz problemy zwiazane z szacunkami TFP, tj. niepewno$¢ co do
analitycznej postaci funkcji produkcji (Canzoneri i in., 1999; Halpern i Wyplosz,
1997), niedostepnos¢ wiarogodnych danych o majatku trwatym, a w szczego6l-
nosci problemy zwigzane z wycena majatku trwatego w sektorze non-tradables
(Coricelli 1 Jazbec, 2004). Mozna jednak rowniez wskazywaé argumenty prze-
mawiajgce przeciw wykorzystaniu relatywnych wydajnosci pracy w roli apro-
ksymant efektu Balassy-Samuesona. Najpowazniejsze zastrzezenia budzi fakt, iz
zmiany relatywnych wydajno$ci pracy nie musza wynika¢ wytacznie z oddziaty-
wania czynnikdw podazowych, gdyz w krotszych okresach podobne skutki
moga wywotywa¢ wahania popytu (np. Choudhri i Khan, 2005).

Wybér zmiennych aproksymujacych zmiany popytu na produkcje sektora
wymiennego i niewymiennego nie budzi juz tylu kontrowersji. Przeglad modeli
BEER wskazuje, ze najczesciej stosowane rozwigzania nawiazuja do specyfika-
cji (7.10) modelu Elbadawiego (1994) i modeli rozwazanych przez Bergstranda
(1991), Rogoffa (1992) oraz De Gregoria i in. (1994). Rozwigzanie polega na
uwzglednieniu w rownaniu BEER (7.62) udzialu wydatkéw rzadowych w PKB,
h® =g", przy zalozeniu, iz s3 one kierowane przede wszystkim na zakup dobr
niewymiennych (De Gregorio i in., 1994; Gangon, 1996; Halpern i Wyplosz,
1997; Habermeier i Mesquita, 1999; Closterman i Schnatz, 2000; Egert i Lom-
matzsch, 2003a, 2003b; Oomes, 2005; Maeso-Fernandez i in., 2006; De Broeck
i Slek, 2006; Kemme i Roy, 2006). Wykorzystywany jest rowniez udziat wydat-
kow rzadowych na zakup dobr sektora non-tradables w PKB (Dibooglu, 1996),
wynik sektora fiskalnego w proporcji do PKB (MacDonald, 1998), proporcja
wydatkow gospodarstw domowych na dobra niewymienne i wymienne (Coricel-
li i Jazbec, 2004) i alternatywne aproksymanty zmian struktury popytu krajowe-
g0, tj. udziaty konsumpcji indywidualnej i zbiorowej i naktadow inwestycyjnych
w PKB (Candelon i in., 2007). Dtuga lista opracowan, w ktorych przesunigcia
popytu w kierunku towaréw i ustlug non-tradables sg aproksymowane przez
wydatki rzadowe ogotem, nie jest dowodem na to, ze wzrost relacji g' nalezy
interpretowaé wylacznie w kategoriach zmian popytu, a skutkiem jej oddziaty-
wania jest wylacznie aprecjacja kursu realnego. Closterman i Schnatz (2000)
zauwazaja, ze cze$¢ wydatkow rzadowych moze by¢ kierowana na inwestycje
infrastrukturalne i oddzialuje na kurs przez kanat podazowy, ale jednocze$nie
odwolujg si¢ za Habermeierem i Mesquita (1999) do wnioskéw sformutowanych
przez Barro i Lee (1994), iz w dluzszym okresie skutkiem wzrostu wydatkow
rzgdowych jest wzrost podatkow i spadek dynamiki produktywnosci (por. takze
Maeso-Fernandez i in., 2001).

Przeglad badan empirycznych wskazuje, ze wyrdznione wyzej $redniookre-
sowe determinanty kursow realnych nie wyczerpujg listy zmiennych obecnych
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w modelach BEER. W przypadku modelowania kursow walut krajow rozwijaja-
cych si¢ istotna rola jest niekiedy przypisywana tzw. otwarto$ci gospodarek,
ktora jest definiowana zazwyczaj jako udzial obrotow handlu zagranicznego
w PKB, OF =(E+M)/Y, gdzie: E —eksport, M — import (Egert, 2002b; Egert
i Lommatzsch, 2003a, 2003b; Kim i Korhonen, 2005; De Broeck i Slgk, 2006;
Maeso-Fernandez i in., 2006; Kemme i Roy, 2006; Candelon i in., 2007; Terra
i Valladares, 2010). Otwarto$¢ gospodarki jest takze jedng z determinant kursu
realnego w modelu Elbadawiego (1994), ale jej obecno$¢ ma jednak charakter
ad hoc. Zgodnie z najczesciej przyjmowang interpretacja w modelach kursow
walut krajow rozwijajacych sie wzrost OF powinien prowadzi¢ do ostabienia
waluty krajowej ze wzgledu na dysproporcje pomigdzy wielkosciami krajowych
i zagranicznych firm eksportowych i znacznie wigksze mozliwosci tych ostat-
nich w lokowaniu towaréw wymiennych na rynku krajowym. Aprioryczne
rozstrzygniecie o kierunku oddzialywania O na kurs realny nie jest jednak
mozliwe, gdyz zalezy ono od elastycznosci eksportu netto na wahania krajowego
i zagranicznego popytu. Co wiecej, nie mozna wykluczy¢ sytuacji, w ktorej
wzrost otwartosci gospodarki doprowadzi do wzmocnienia aprecjacyjnego
oddziatywania czynnikow podazowych, gdyz — na przyktad — wzrost importu
maszyn i urzadzen przez kraje rozwijajace si¢ jest zwiazany z naplywem
nowych technologii zwigkszajacych dynamike TFP (Welfe, red., 2007).

Sposrod innych sktadowych wektora $redniookresowych determinant kur-
sow realnych z,, nalezy wymieni¢ przede wszystkim zmienne aproksymujace
zmiany cen administracyjnych i regulowanych (szersza dyskusja w MacDonald
i Wojcik, 2004) oraz Wéjcik 2008), s.75-76 i 98-102, takze: Egert i Lomma-
tzsch, 2003a) oraz zmienne odzwierciedlajace roéznice pomiedzy strukturami
zatrudnienia w gospodarkach CEE 1 w krajach rozwinigtych (por. Coricelli i Jaz-
bec, 2004). W pierwszym przypadku rozwazany jest mechanizm zaktadajacy
wzrost krajowych cen regulowanych (np. nosnikow energii) do poziomu cen
$wiatowych, p* —p™, ktorego skutkiem bedzie szybszy wzrost ogdlnych inde-
ksow cen krajowych i aprecjacja kursu realnego. Z empirycznego punktu widze-
nia analiza wptywu wahan cen administracyjnych na kurs realny przebiega tak
samo jak w przypadku efektu Balassy-Samuelsona: wykorzystanie ogdlnych
indeksow cen wymusza uwzglednienie odpowiednich aproksymant zmian cen
regulowanych. Réznice w strukturach gospodarek sg z kolei aproksymowane
przez relacj¢ zatrudnienia w sektorze tradables i non-tradables, L/ Ly. Najbar-
dziej ogoblna posta¢ modelu BEER jest zatem nastepujaca:

q= (plANFA +(p2rTOT +(/)3th +(p4hD +(p5(r - r*) +
+9,0° +,(p" = p?) + (L /L) (7.64)
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Podsumowanie

Podsumowujac dyskusje poswiecong operacjonalizacji modeli BEER nalezy
wskaza¢ dwa potencjalne zagrozenia zwigzane z empirycznymi zastosowaniami
modeli BEER.

1. W wigkszosci przypadkow analiza modeli BEER sprowadza si¢ do kon-
strukcji pojedynczego wektora kointegrujacego. Decyduja o tym czynniki
obiektywne, od niedostgpnosci liczebnych szeregéw czasowych, przez wykorzy-
Stywane metod analizy szeregéw czasowych (estymacja pojedynczych wektoréw
kointegrujacych w uwzgledniajacych endogeniczno$¢ regresoréw podejsciach
Stocka i Watsona, 1993 oraz Pesarana i Shina, 1999), po trudnos$ci zwigzane
z konstrukcja modeli panelowych zawierajacych wiecej niz jeden wektor kointe-
grujacy (np. dyskusja w: Kebtowski, 2012). Przeglad literatury poswieconej
modelom BEER kurséw walut krajéow Europy Srodkowo-WSschodniej pozwala
jednak postawi¢ teze, iz najwazniejszym celem konstrukcji modeli BEER pozo-
staja nadal szacunki dysparytetow kursow walutowych. Konsekwencja jest do
pewnego stopnia rutynowy charakter specyfikacji modeli BEER, brak poglebio-
nej analizy wtasnosci stochastycznych konstruowanych modeli i — co najwaz-
niejsze — ,strukturalizujgce” interpretacje zaleznosci wiagzacych kurs realny ze
zmiennymi fundamentalnymi na podstawie rownania b¢dacego w istocie posta-
cig zredukowang pewnego szerszego i nie zawsze rozwazanego explicite modelu
strukturalnego. Ostatecznym skutkiem jest upowszechnienie si¢ pogladu,
zgodnie z ktérym w dtuzszym horyzoncie czasowym nalezy oczekiwac apre-
cjacji kurséw walut krajoéw CEE deflowanych nie tylko ogdlnymi indeksami
cen, ale rowniez aprecjacji kurséw urealnianych indeksami cen o definicjach
zblizonych do deflatorow produkcji sektora tradables.

2. Ograniczenie badan do pojedynczej relacji kointegrujacej oznacza, ze
w wynikowym modelu BEER pojawiaja si¢ nie tylko trudnosci zwigzane z inter-
pretacja warto$ci i znakéw oszacowan parametrow, ale rowniez ignorowana jest
endogenicznos$ci determinant kurséw realnych. To ostatnie zagrozenie jest o tyle
istotne, ze nieuwzglednienie potencjalnych zalezno$ci przyczynowo-skutkowych
pomiedzy sredniookresowymi determinantami kursow realnych moze prowadzi¢
do konstrukcji modeli, w ktorych t¢ samg informacj¢ o wahaniach kurséw real-
nych niesie kilka regresorow. Na takie zagrozenie wskazuje posrednio dyskusja
o aproksymantach efektéw podazowych (wydajnos$¢ pracy, niekiedy PKB per
capita) i efektow popytowych (réwniez wydajnos¢ pracy i PKB per capita,
atakze wydatki rzadowe obejmujace wydatki infrastrukturalne). Zgodnie
Z wezesniejszymi uwagami mozna przyjac, ze zastosowanie strategii FGTS
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powinno prowadzi¢ do ustalania wilasciwej specyfikacji rownania BEER, ale
W przypadku ograniczonej liczebnosci szeregéw czasowych nie mozna réwniez
wykluczy¢ sytuacji, gdy wptyw niektorych regresoré6w na kurs realny bedzie
mial charakter pozorny w tym sensie, ze obecnos¢ jednej z jego $redniookreso-
wych determinant begdzie wynika¢ wylacznie z obecnosci w modelu innej
zmiennej objasniajacej. Przyktady takich modeli s3 omawiane w rozdziale VIII.



Rozdzial VIII
EMPIRYCZNE MODELE BEER

Wprowadzenie

Przeglad $redniookresowych modeli kursow realnych pozwala na przesle-
dzenie zmian jakim podlegaly weryfikowane hipotezy badawcze i wnioski
wyprowadzane na podstawie badan empirycznych. Przedstawienie jednozna-
cznej klasyfikacji nurtow obecnych w empirycznych analizach modeli BEER
jest jednak ktopotliwe, gdyz badania (i) sag prowadzone dla kurséw walut krajow
0 r6znym stopniu rozwoju (kursy walut krajow najbardziej rozwini¢tych, rozwi-
jajacych si¢ krajow azjatyckich i Ameryki Lacinskiej, krajow Europy Srodkowo
-Wschodniej, krajéw wchodzacych wczesniej w sklad Zwiazku Radzieckiego,
kursy walut stabo rozwinigtych krajow afrykanskich), (ii) r6znig si¢ celami
(identyfikacja $redniookresowych determinant kurséw realnych lub szacunki
kurséw walutowych réwnowagi) oraz (iii) wykorzystuja roéznie definiowane
kursy realne (kursy wewnetrzne, kursy urealniane indeksami CPI, PPI i deflato-
rami PKB). W najbardziej ogdlnym przypadku mozna jednak przyjaé, ze o ile
badania kursow walut krajow najbardziej rozwinigtych oraz rynkowych gospo-
darek krajow azjatyckich i Ameryki Lacinskiej byty nakierowane na identyfika-
cje najwazniejszych determinant kursow realnych, to juz w przypadku walut
krajow Europy Srodkowo-Wschodniej nurtem dominujacym byly szacunki
kursow rownowagi.

Przedstawione ponizej szersze omdwienie najwazniejszych badan determi-
nant kurséw walut krajow rozwinigtych, a w jeszcze wigkszym stopniu walut
krajow Europy Srodkowo-Wschodniej, uzasadnia teze, iz konsekwencjg braku
uniwersalnej teorii opisujacej wahania kurséw walutowych w $rednim okresie
jest duzy eklektyzm modeli empirycznych. Skutkiem sg nie tylko trudnosci poja-
wiajace si¢ przy porownaniach modeli tych samych kurséw walutowych, ale
takze konstrukcja modeli, w ktorych tym samym determinantom kurséw walu-
towych przypisywane sg rézne interpretacje. Z drugiej strony uzasadnione jest
twierdzenie 0 wspdlnym kierunku ewolucji modeli sredniookresowych, czego
przyczyn nalezy upatrywa¢ w coraz szerszym uwzglednianiu w badaniach
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empirycznych wynikow teoretycznych analiz modeli NOEM. Po pierwsze,
znacznej redukcji ulega liczba uwzglednianych determinant kurséw waluto-
wych; uwaga ta odnosi si¢ przede wszystkim do modeli kurséw walut krajow
Europy Srodkowo-Wschodnigj. Po drugie, ewolucji ulega powszechny do nieda-
wna poglad, zgodnie z ktérym efekt Balassy-Samuelsona jest najwazniejszym
zrodtem $redniookresowych trendow kursow realnych, za$ jego aproksymanty
tymi zmiennymi, ktéorych obecno$¢ w relacjach réwnowagi $redniookresowej
kursow realnych nie budzi powazniejszych watpliwosci. Przeglad najnowszych
badan wskazuje jednak, ze coraz czgéciej formutowany jest wniosek o ograni-
czonym co do skali lub niemozliwym do precyzyjnej estymacji oddziatywaniu
czynnikdéw podazowych.

1. Kursy walut krajow rozwinietych i rynkowych gospodarek
pozaeuropejskich

Pierwszy etap badan S$redniookresowych determinant realnych kursow
walutowych przypada na pierwsze dziesigciolecie po publikacji bardzo czgsto
przywotywanej pracy De Gregorio i in. (1994), w ktorej — wylaczajac
zdecydowanie rzadziej omawiane w literaturze wyniki badan Elbadawiego
(1994) dla kurséw walut Chile, Ghany oraz Indii — podjeta zostata proba weryfi-
kacji zespotu hipotez zaktadajacych jednoczesne oddzialywanie na kurs realny
czynnikéw podazowych i popytowych w krajach OECD (por. takze De Gregorio
i in., 1993 oraz De Gregorio i Wolf, 1994). De Gregorio i in. (1994) poddaja
analizie panelowej 14 kurséw wewngtrznych w okresie 1970-1985. Estymaciji
parametréw dokonano uog6lniong metoda najmniejszych kwadratow, a wrazli-
wos¢ wynikow estymacji na zmiany specyfikacji modelu zbadano usuwajac
wybrane zmienne lub dotaczajac zmienne zero-jedynkowe w okresach kryzysu
naftowego. Oceny parametrow w rownaniu relatywnych cen sektora non-trada-
-bles zawierajagcym wszystkie rozwazone zmienne objasniajace:

Ag"T =0,234(Aa] —Aa)") +1,846AG, +0,272Ay"° —0,045A° p, (8.1)

(15,6) (17,8) (10,9) (4,5)
gdzie: a’, a"" — TFP w sektorze wymiennymi i niewymiennym, G" =G" /Y ,
y"¢ — PKB per capita, potwierdzaja aprecjacyjne oddziatywanie wzrostu TFP
w sektorze tredables oraz wzrost kursu wewnetrznego na skutek wzrostu popytu

reprezentowanego przez udziat wydatkow rzadowych w PKB oraz przez PKB
per capita.
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Niezaleznie od satysfakcjonujacej interpretacji ekonomicznej modelu (8.1),
duzej precyzji oszacowan parametréw oraz matej wrazliwosci ocen parametrow
na zmiany specyfikacji, uogélnienie wnioskow ptynacych z analizy przeprowa-
dzonej przez De Gregoria i in. (1994) jest problematyczne ze wzgledu wykorzy-
stanie w badaniach przyrostow zmiennych i fakt, iz rownanie (8.1) ma wylacznie
interpretacj¢ zaleznosci krotkookresowe;.

Pozniejsze badania determinant cen relatywnych sektora non-tradables,
w ktorych uwzgledniono explicite problem skointegrowania zmiennych, prze-
prowadzano w modelach o mniejszej liczbie zmiennych. Canzoneri i in. (1999)
prezentuja wyniki panelowej analizy skointegrowania cen relatywnych

p"" —p' irelatywnych wydajnosci pracy 17, —1)7 dla panelu 13 krajow OECD
(z wyodrebnieniem dodatkowego subpanelu krajéw G—7) w latach 1970-1991,
ktére jednoznacznie potwierdzaja istnienie mechanizmu transmisji wewnetrznej
(7.33), bedacego, obok poprawnosci hipotezy PPP dla cen sektora wymiennego,
najwazniejszym warunkiem wystgpienia mechanizmu Balassy-Samuelsona.
Z kolei Dutton i Strauss (1997) oraz Kakkar i Ogaki (1999) weryfikuja hipotezy
o skointegrowani kurso6w walutowych z relatywnymi cenami sektoréw niewy-
miennych w kraju i za granica, Yy, =[q,p" —p",p"" —p"T, tj. wystepowa-
nie mechanizmu transmisji zewnetrznej (7.38). W pierwszej pracy rozwazane sg
kwartalne kursy realne 12 walut wzgledem dolara USA w latach 1973-1994
i kursy miesi¢czne dolara kanadyjskiego, funta szterlinga, franka francuskiego
i jena wzgledem dolara USA w okresie 1973:01-1991:12 lub 1993:06. We
wszystkich przypadkach potwierdzenie znajduje hipoteza o skointegrowaniu
kursu realnego z krajowymi i zagranicznymi realtywnymi cenami sektora wy-
miennego, cho¢ powazne zastrzezenia budza jednoczesnie znacznie odbiegajace
od jednosci oceny parametrow rownowagi. Kakkar i Ogaki (1999) analizujg dwa
zbiory danych. W pierwszym przypadku rozwazane sa proby roczne 1929-1972
i 1929-1988; wzajemne kursy funta, lira i dolara USA sa urealniane deflatorami
PKB, a ceny obu sektor6w non-tradables i tradables sg przyblizane przez
indeksy CPI i indeksy cen hurtowych WPI. Druga czgs¢ analizy koncentruje si¢
na probach kwartalnych 1960:1-1988:4 i 1973:1-1988:04, a wzajemne kursy
dolara USA, dolara kanadyjskiego, jena i funta sg urealniane zagregowanym
deflatorem konsumpcji prywatnej i rzadowej, za$ ceny sektora niewymiennego
i wymiennego sa aproksymowane odpowiednio przez ceny ustug oraz ceny dobr
niebedacych ustugami. Podobnie jak w badaniach Duttona i Straussa (1997)
0 akceptacji hipotezy zaktadajacej istnienie mechanizmu transmisji zewngtrznej
rozstrzyga jedynie wynik testu kointegracji. Kakkar i Ogaki (1999) potwierdzaja
skointegrowanie zmiennych w okresie poprzedzajacym uwolnienie kurséw
walutowych na poczatku lat siedemdziesiatych, ale jednoczesnie zauwazajg, ze
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w prébach obejmujacych system kurséw plynnych skointegrowanie kurséw
realnych z krajowymi i zagranicznymi relatywnymi cenami sektorowymi budzi
watpliwosci.

Przywotane prace sg dobrg ilustracja jednego z najwczes$niejszych nurtow
w modelowaniu kurséw realnych, w ktorym S$redniookresowe odchylenia
kurséw od poziomu zgodnego z parytetem sity nabywczej walut sg wigzane
wylacznie z obecnoscig mechanizmu Balassy-Samuelsona. Farugee (1995)
prezentuje pierwsze wyniki analizy kointegracyjnej szerszego zbioru potencjal-
nych $redniookresowych determinant efektywnych kursow dolara USA i jena
w latach 1950/1951-1990 urealnionych indeksami CPI. Punktem wyjscia jest
model VEC uwzgledniajacy predykcje modelu strumieniowo-zasobowego, mo-
delu Balassy-Samuelsona i dopuszczajacy jednocze$nie zalezno$¢ kursu real-
nego od wskaznikow terms of trade, y,, =[q,h™, A"", p™']’; efekt BS jest
aproksymowany przez relatywne ceny h™ =(p<' — p™") —(p"™ = p™™™") lub
relacje krajowej i zagranicznej wydajnosci pracy w przemysle 10° -1
AYA=A°1Y, p™ =p® - p". Farugee (1995) potwierdza obecnosé¢ jednego
wektora kointegrujacego w modelach obu kurséw walutowych, co ostatecznie
prowadzi do identyfikacji zaskakujaco prostych warunkéw réwnowagi $rednio-
okresowej. W przypadku kursu dolara USA identyfikowana jest relacja kointe-
grujaca wigzaca kurs realny z pierwsza aproksymanta efektu Balassy-Samuel-
sona i aktywami zagranicznymi netto, q=h"* -1,47A* co w istocie oznacza
zalezno$¢ kursu deflowanego indeksami PPI od aktywdw zagranicznych netto,
q""' =-1,47A"". Analiza determinant jena potwierdza natomiast jego zalez-
no$¢ od relatywnych wydajnosci pracy, q=-0,66(11" —1-"°). Testy wykluczen
daja podstawy do usunigcia wskaznikow terms of trade z obu wektorow
kointegrujacych i aktywow zagranicznych netto z dtugookresowego réwnania
kursu jena. Ostateczna ocena wynikow Farugee (1995) nie moze by¢ jednak
petna — brak informacji o ocenach macierzy dostosowan ¢ uniemozliwia wnios-
kowanie o potencjalnej stabej egzogenicznosci kurséw realnych.

Dibooglu (1996), Gangon (1996), Alberola i in. (1999) oraz Habermeier
i Mesquita (1999) konstruujag modele bezposrednio nawigzujace do systemow
VEC analizowanych przez Farugee’ego (1995) i uwzgledniajace jednoczesnie
potencjalne oddzialywanie zmiennych rozwazanych przez De Gregoria i in.
(1994). Gangon (1996) i Alberola i in. (1999) rozwazaja modele uzalezniajgce
kursy realne od aktywow zagranicznych netto. W obu pracach efekt BS jest
aproksymowany przez relacje cen h"®°. Gangon (1996) konstruuje model
rozszerzony, w ktorym dopuszcza oddzialywanie na kurs realny czynnikow
popytowych aproksymowanych przez wydatki rzadowe w proporcji do PKB
i dochod per capita, y,, =[q,h™*, A" ,G",y™]', podczas gdy Alberola i in.
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(1999) redukuja specyfikacje modelu do pierwszych trzech zmiennych,
Y =[0, ™, A¥*T . Wyniki obu badan okazuja si¢ zbiezne niezaleznie od
roznic specyfikacji modeli wyj$ciowych oraz analizy roznych prob (dane roczne
1960-1995 dla panelu 11 walut w badaniu Gangona, 1996; proba kwartalna
1980:1-1998:4 dla kurséw 12 walut w badaniach Alberoli i in., 1999) i analizy
inaczej definiowanych kurséw walutowych (kursy bilateralne wzgledem marki
niemieckiej deflowane indeksami CPI i PPl w badaniach Gangona, 1996; kursy
efektywne deflowane CPI w analizach Alberoli i in., 1999) i réznic w defini-
cjach aktywow zagranicznych netto. I tak, Gangon (1996) znajduje empiryczne
potwierdzenie zalezno$ci obu badanych kurséw realnych od aktywow zagranicz-
nych netto, ale juz zaleznoéé¢ kursu deflowanego cenami producenta q°"' od
relacji cen h"® jest skrajnie problematyczna ze wzgledu na ujemna, r6zng od
zera jedynie przy liberalnie ustalonym poziomie istotnosci, ocene parametru
rownowagi. Potwierdzenia empirycznego nie znajduje rowniez zalezno$¢
kursow realnych od czynnikow popytowych: oceny parametrow przy PKB per
capita sa statystycznie nieodrdznialne od zera w dtugim i krotkim okresie, za$
aprecjacyjny wptyw wydatkow rzadowych zaznacza si¢ jedynie w krotkim
okresie. Podsumowujac badania Gangona (1996) nalezy podkresli¢, ze potwier-
dzaja one zalezno$¢ kurséw realnych od aktywow zagranicznych netto i jedno-
cze$nie nie wskazujg na wystepowanie zaleznosci kursow urealnianych indek-
sami PPl od czynnikéw popytowych — nieistotne statystycznie okazuje si¢
oddzialywanie bezposrednich aproksymant wahan popytu (G", y™°) i mozliwe
jest jednocze$nie wykluczenie z rownania kursu q°"' relacji cen h"®, ktora
zgodnie z interpretacja MacDonalda (1998) reprezentuje taczne oddziatywanie
czynnikéw podazowych i popytowych, h™®® = f (h®, h®). W badaniach Arbero-
li iin. (1999) zatozenie o zaleznosci kursow od aktywow zagranicznych netto
ma charakter arbitralny, ale znajduje jednoczesnie posrednie potwierdzenie
empiryczne: oceny parametréw zwigzanych z h™® sg bardzo bliskie jednosci, co
podobnie jak w przypadku modelu kursu dolara przedstawianego przez
Farugee’ego (1995) wskazuje na bezposrednie oddziatywanie NFA na kurs
urealniany indeksami PP1, g™'. Dibooglu (1996) wykorzystuje kointegracyjng
procedur¢ Johansena do analizy systemow VEC wigzacych wahania
nominalnego kursu walutowego z (i) relatywnymi cenami (deflatory produktu
narodowego brutto lub PKB), (ii) relatywna wydajno$cig pracy w przetworstwie
przemystowym, (iii) relacjg krajowych i zagranicznych wydatkéw rzadowych
i (iv) realnymi cenami ropy naftowej, y,, =[b,p—p’l,-1-",g-g",r7.
Analizowane s3 kursy niemieckiej marki, lira i jena wzgledem dolara USA
w probie kwartalnej 1974:1-1990:4. Testy kointegracji potwierdzajg istnienie
stacjonarnych kombinacji rozwazanych zmiennych, a oszacowania parametréw
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rownowagi potwierdzajg sredniookresowa zaleznos$¢ analizowanych kurséw od
czynnikéw podazowych i popytowych. Praca Habermeiera i Mesquity (1999)
jest jednag z pierwszych, w ktorych zawarto wyniki analiz panelowych. Badane
sa determinanty efektywnych kurséw walut 26 krajow rozwinigtych i 25 roz-
wijajacych si¢ w latach 1971-1997. Analizie kointegracji panelowej poddano
model obejmujacy nominalny efektywny kurs walutowy, relatywne indeksy cen
konsumenta, relatywny PKB per capita, udzial wydatkow rzadowych w PKB
oraz terms of trade aproksymowane przez realne ceny ropy naftowej,
Yo =[0, p— P,y —y™,G", r™" T, a nastgpnie rozwazono wariant z restryk-
cja proporcjonalnosci kursu i cen relatywnych, y,, =[q,y" -y, G",r*T,
oraz model wigzacy wahania kurséw realnych wytacznie z PKB per capita,
Y =10, Y™ —y 1. Badanie obejmuje rowniez typowa dla analiz panelowych
dekompozycje panelu na dwa charakteryzujace si¢ wigksza jednorodnos$cia
subpanele walut krajéw rozwinigtych i walut krajow rozwijajacych si¢. Haber-
meier i Mesquita (1999) formutuja kilka istotnych wnioskow. Po pierwsze,
jednoznaczne potwierdzenie empiryczne znajduje zaleznos¢ kursu realnego od
czynnikéw podazowych i popytowych reprezentowanych przez relatywny PKB
per capita. Po drugie, potwierdzenie zalezno$ci kursu realnego od PKB per
capita i realnych cen ropy naftowej jest tatwiejsze w panelu obejmujacym kraje
rozwijajace si¢, co zdaniem Habermeiera i Mesquity (1999) wynika stad, ze
gospodarki tych krajow byly bardziej narazone na kryzysy naftowe w latach
siedemdziesiatych ubieglego wieku. Po trzecie, wyniki estymacji nie pozwalaja
sformutowa¢ jednoznacznych wnioskow o aprecjacyjnym oddziatywaniu wydat-
koéw rzadowych.

Zaproponowane przez Clarka i MacDonalda (1999) modele behawioralnych
kursow walutowych rownowagi BEER stanowia synteze modelu nieubezpieczo-
nego parytetu stop procentowych i czastkowych modeli teoretycznych (rozdz.
VII, pkt. 2-5) wigzacych wahania kurso6w realnych ze zmianami aktywow
zagranicznych netto, terms of trade oraz oddziatywaniem na ceny sektora niewy-
miennego czynnikéw podazowych i popytowych.

Prezentujac ideg modeli BEER MacDonald (1998, 1999a) wskazuje na
wczesniejsze badania MacDonalda i Marsha (1997), ktorzy podjeli udang probe
podwazenia do$¢ powszechnie akceptowanej w latach osiemdziesigtych i dzie-
wiecédziesigtych ubieglego wieku ,,regulty” Meese’a i Rogoffa (1983), zgodnie
z ktora nie jest mozliwa konstrukcja modeli strukturalnych o wlasnosciach prog-
nostycznych przewyzszajacych wilasnosci predyktywne Sciezki losowej (por.
takze: Meese 1 Rogoff, 1988). MacDonald i Marsh (1997) wykazali, ze rozwaze-
nie dluzszych szeregéw czasowych i wykorzystanie metod kointegracyjnych
w analizie modelu UIP pozwala na konstrukcje modeli VEC, ktérych wiasnosci
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predyktywne sa juz jednoznacznie lepsze od wiasno$ci modelu btadzenia loso-
wego, a poniewaz takie wyniki sg uzyskiwane na podstawie systemoéw, w kto-
rych jest obecne zatozenie o stalo$ci oczekiwan kursowych, to endogenizacja
tych ostatnich poprzez powigzanie ich z mechanizmami opisywanymi przez
modele czastkowe, E (0,,) = ()24 +7, powinna prowadzi¢ do dalszego
zwickszenia precyzji prognoz kursow realnych.

MacDonald (1998) analizuje predyktywne wtasnosci modeli BEER efek-
tywnych kursow realnych dolara USA, niemieckiej marki i jena w probie 1974
—1993. Badane sa alternatywne modele VEC, w ktorych wahania kurséw real-
nych sg uzalezniane nie tylko od dysparytetu realnych dlugo- lub krétkookreso-
wych stop procentowych (r*—r™ lub r® —r™), ale rowniez od relacji cen
konsumenta i producenta h"® lub relatywnej wydajnoéci pracy w przetwor-
stwie przemystowym 12" — 10 | relacji aktywow zagranicznymi netto do PKB
A" relatywnych wskaznikow terms of trade r™" =(p® —p")—(p* -p™)
lub realnych cen ropy naftowej r®- oraz relacji udziatéw deficytu sektora
rzagdowego w PKB, U®® =(B®/Y) /(B /Y"), w kraju i za granica:

y(m) :[q,r—r*,hBS,ANFA,tOT,U BD]/ (82)

gdzie:
r—r ={r* —r*lub r® —r"*},
hBS :{hPBS Iub I;MF —I;IMF},
tOT :{rTOT Iub rOIL}.

Wyniki jednoznacznie wskazujg na lepsze w poréwnaniu ze $ciezka losowa
wlasnosci prognostyczne modeli BEER (8.2), ale wyprowadzenie wigzacych
wnioskow o wptywie poszczegélnych regresoré6w na realny kurs walutowy nie
jest mozliwe. W szczegdlnosci, MacDonald (1998) nie podaje informacji o od-
chyleniach standardowych oszacowan parametrow réwnowagi oraz — podobnie
jak Farugee (1995) — nie prezentuje oszacowan macierzy dostosowan o, CO
uniemozliwia ekonomiczng interpretacje wynikow.

Powyzsza krytyka nie odnosi si¢ do po6zniejszych prac Clarka i MacDonalda
(1999) i (2004).

Clark i MacDonald (1999) prezentuja wyniki analizy kointegracyjnej
modeli efektywnych kursow dolara USA, marki i jena wzglgdem walut krajow
grupy G-7 w latach 1960-1996. W przypadku kursu dolara konstruujg jeden
Z najczesciej przywolywanych w literaturze modeli BEER (np. MacDonald
i Marsh, 1999, s. 131; MacDonald, 2007, s. 233; Rubaszek i in., 2009, s. 87;
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Wdowinski, 2010, s. 269), w ktorym zidentyfikowano dwa nastgpujace rownania
rownowagi §redniookresowe;:

q=-1237A"" —2,701n"* —0,084r™ +0,00041 + /i, (8.3)

(12,4) (8.2) 2 (0,04)

r=r+4a, (8.4)

gdzie premia za ryzyko jest aproksymowana przez relacj¢ udzialow dlugu
krajowego i zagranicznego sektora rzagdowego w PKB, 1 =D™ /F™.

Model (8.3)—(8.4) jest wykorzystywany do oszacowania kursu rownowagi
sredniookresowej BEER, ktory jest nastepnie poréwnywany z oszacowaniami
fundamentalnego kursu walutowego rownowagi FEER Williamsona (1994).
Zgodnie z wnioskami Clarka i MacDonalda (1999) uzyteczno$¢ modeli BEER
W ocenie dysparytetu kurséw realnych okazuje si¢ niemniejsza. Przyjecie
w badaniach takiej perspektywy oznacza, ze interpretacja wynikoOw estymacji
przestaje by¢ — przynajmniej w pierwszym przyblizeniu — najwazniejszym kryte-
rium oceny modelu (8.3)—(8.4). Clark i MacDonald (1999) ograniczaja omowie-
nie modelu do stwierdzenia, Zze oceny parametréw maja oczekiwane znaki i sa
istotnie r6zne od zera w przypadku pierwszych trzech determinant kursu
realnego, co zwazywszy na ujemne oszacowanie parametru korekty btedem przy
pierwszym wektorze kointegrujagcym w rdwnaniu kursu realnego:

Aq, =-0,374(q,, +1,237AM" +2,701h%° +
10,0845 —0,00044_, — /) +... (85)

potwierdza przydatno$¢ modelu (8.3)—(8.4) do szacunkow kursu rownowagi
BEER. Blizsza analiza wynikow pozwala jednak sformutowa¢ kilka zastrzezen
w odniesieniu do wyprowadzanych wnioskow. Po pierwsze, wykorzystanie
w badaniach relatywnie krotkiej proby 37 obserwacji rocznych sprawia, ze
wniosek 0 dostosowaniach realnego efektywnego kursu dolara wzdtuz $ciezki
(8.3) nie jest oczywisty: iloraz t zwigzany z oceng parametru dostosowan
W réwnaniu (8.5) tylko nieznacznie przekracza wartos¢ 2,2, a poniewaz parametr
korekty btedem przy drugim wektorze kointegrujacym jest nieodrdznialny od
zera (t=0,65), to pojawia si¢ pytanie o stabg egzogeniczno$¢ kursu realnego.
Clark i MacDonald (1999) nie podaja wyniku stosownego testu. Po drugie,
wyniki estymacji konstruowanych jednoczesnie blizniaczych modeli efektyw-
nych kurséw walutowych niemieckiej marki i jena jednoznacznie wskazuja, iz
problem stabej egzogenicznos$ci kursow realnych nie jest marginalny. W modelu
kursu marki ilorazy t zwigzane z parametrami dostosowan do wektorow kointe-
grujacych wynoszg 0,41 i 0,15, za§ w modelu jena 0,04 1 0,37 i sg to wyniki
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dajace podstawg do konstrukcji modeli warunkowych wzgledem kursow
realnych. Oznacza to, ze modele prezentowane przez Clarka i MacDonalda
(1999) nie sa w istocie systemami identyfikujacymi determinanty kursow real-
nych i wyznaczenie na ich podstawie §ciezek rownowagi BEER musi budzi¢
watpliwosci. Po trzecie, uwage zwracaja duze réznice miedzy ocenami parame-
trow w rownaniu (8.3) i w korespondujacych z nim réwnaniach kurso6w marki
i jena. Stwierdzenie, iz r6zne oceny parametréw odzwierciedlajg roznice migdzy
analizowanymi gospodarkami jest truizmem i nie daje odpowiedzi, na przyktad,
na pytanie dlaczego w modelu marki ocena parametru przy zmiennej h"®® apro-
ksymujacej efekt BS i szoki popytowe (-5,2) jest ponad dwuipodtkrotnie
wigksza od analogicznej oceny w modelu jena (—1,9). Watpliwos$ci sg uzasad-
nione, gdyz realna aprecjacja jena w analizowanym okresie jest powszechnie
postrzegana jako budzacy najmniej watpliwosci przyktad aprecjacyjnego oddzia-
lywania mechanizmu Balassy-Samuelsona. Po czwarte, watpliwos$ci zwigzane
z szacunkami kursu rownowagi BEER dolara USA na podstawie modelu (8.3)
—(8.4) poglebiaja sie¢, gdy wyniki estymacji poréwnaé¢ z ocenami parametrow
rownowagi uzyskanymi przez Clarka i MacDonalda (2004) na podstawie
szeregow czasowych wydluzonych o tylko jedna obserwacj¢ (proba roczna
1960-1997). Clark i MacDonald (2004) identyfikuja tylko jedna relacje kointe-

grujacy:
q=-1107A"* —2,030h"* +1,592r™" + & (8.6)

(25,7) 12,7) 9,2)
a parametr korekty btedem (-0,669, t=4,0) wskazuje na bardzo szybkie
rownowazenie kursu realnego wzdtuz trajektorii rownowagi (8.5).

W powyzszej dyskusji wskazano problemy napotykane przy konstrukcji
sredniookresowych modeli realnych kursow walutowych, gdy objecie analiza
nieco innego okresu lub rozwazenie modelu o nieznacznie zmienionej specyfika-
cji (w pracy Clark i Mac-Donald, 2004: wykluczenie nieistotnych zmiennych
r' i A) prowadzi do powaznych rewizji wnioskdbw o mechanizmach
wigzacych kursy realne z ich determinantami. Analogiczne problemy pojawiaja
si¢ takze w podzniejszych modelach konstruowanych w ramach metodologii
BEER. Clostermann i Schnatz (2000) i Alquist i Chinn (2002) przedstawiaja
jedne z najwczesniejszych badan realnego kursu (syntetycznego) euro wzgledem
dolara USA na podstawie prob kwartalnych obejmujacych, odpowiednio, okresy
1975:1-1998:4 oraz 1985:1-2001:4, podczas gdy Maeso-Fernandez i in. (2001)
badaja determinanty efektywnego realnego kursu euro wzgledem 12 najwazniej-
szych partneréw handlowych w okresie 1975:1-1998:4. Specyfikacje analizowa-
nych modeli sg standardowe, ale juz wyniki uzyskiwane na ich podstawie
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odbiegaja od predykcji czastkowych modeli teoretycznych, i podobnie jak prace
Clarka i MacDonalda (1999 i 2004), dobrze ilustruja trudno$ci zwigzane z okre-
$leniem wlasciwej struktury warunkéw réwnowagi w modelach BEER.
Clostermann i Schnatz (2000) wychodza od modelu VEC wigzacego kurs
realny z relacja cen h"°, dysparytetem realnych stép procentowych r—r",

relacja krajowych i zagranicznych udziatow wydatkéow rzadowych w PKB
Y OIL

9" -g9” =(g-Yy)-(g" —y")i realnymi cenami ropy naftowej r°" i otrzymuja
eklektyczne roéwnanie kursu realnego:
q=-2,78n"" +0,34r° +094(g" - g9™") + 4 (8.7)
(3,1) (41) (3,3)

Wozrost cen ropy naftowej powoduje ostabienie euro. W swietle wczesniejsze;j
dyskusji, jest to wynik akceptowalny dla kursu waluty kraju-importera ropy
naftowej. Dodatnie szoki podazowe i popytowe reprezentowane przez relacje
cen h™®° powadza do aprecjacji kursu euro, ale — podobnie jak w modelach
Clarka i MacDonalda (1999 i 2004) — znacznie odbiegajaca od jedno$ci ocena
parametru rownowagi sprawia, ze jej interpretacja jest problematyczna. Niejed-
noznaczno$¢ interpretacji ekonomicznej modelu (8.7) narasta, jesli powigzac
duze oszacowanie parametru przy relacji cen h™® z oceng parametru kwanty-
fikujacego wptyw wydatkow rzadowych, ktora sugeruje wystgpowanie mechani-
zmu dziatajacego w kierunku odwrotnym niz analizowane przez Bergstranda
(1991), Rogofta (1992) i De Gregoria i in. (1994) przesuni¢cia wydatkow na
produkty sektora niewymiennego. Clostermann i Schnatz (2000) sugerujg, ze
aprecjacyjne oddziatywanie wydatkéw rzadowych nie budzi zastrzezen jedynie
w krotkim okresie; w dluzszym horyzoncie czasowym ekspansja sektora rzado-
wego bedzie prowadzi¢ do ostabienia euro wzgledem dolara zgodnie z przyta-
czanymi juz wyzej wnioskami Barro i Lee (1994). Ten ostatni wniosek jest
jednak dyskusyjny. Latwo zauwazyé, ze w modelu (8.7) szoki popytowe sg
aproksymowane jednocze$nie przez relatywne wydatki rzadowe g" —g™" i rela-
cje cen h™°, a to oznacza, ze zaproponowang przez Clostermanna i Schnatza
(2000) interpretacje elastycznos$ci kursu realnego wzgledem wydatkéw rzado-
wych (0,94) mozna zaakceptowac tylko wtedy, gdy przedstawiona zostanie
jednoczesnie niebudzgca zastrzezen interpretacja elastycznosci —2,78. W prze-
ciwnym przypadku mozna sformutowaé watpliwos¢, iz zmienne g — g™ i h™*®
zawierajg podobng informacj¢ w wahaniach kursu euro, a statystycznie istotne
deprecjacyjne oddzialywanie relatywnych wydatkow rzadowych na realny kurs
walutowy wynika wylacznie z przeszacowania aprecjacyjnego wplywu relatyw-
nych cen.
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Wplyw wydatkow rzadowych na realny efektywny kurs euro jest rowniez
badany w pracy Maeso-Fernandez i in. (2001). Analizowane sg dwa alternatyw-
ne systemy VEC. Specyfikacja pierwszego z nich zaklada zalezno$¢ kursu
realnego od relatywnych wydajnosci pracy, realnych stop procentowych,
realnych cen ropy naftowej i aktywow zagranicznych netto (skumulowanego
salda obrotow biezacych w relacji do PKB), vy, =[a.l, — I, r—r",ro AYA,
podczas gdy drugi model VEC nawigzuje bezposrednio do modelu (8.7) i wiaze
wahania kursu euro z relacja krajowych i zagranicznych indeksow CPI i PPI,
dysparytetem stop procentowych, realng ceng ropy naftowej i relatywnymi
wydatkami rzagdowymi, y . =[d, h*® r—r",ro,g" —g™]. Maeso-Fernandez
i in. (2001) analizuja alternatywne warianty obu modeli VEC przy zatozeniu
obecnosci tylko jednego wektora kointegrujacego. Wnioski mozna sformutowac
na trzech plaszczyznach. Po pierwsze, aktywa zagraniczne netto s3 zmienna
stabo egzogeniczna, a dodatnie oszacowanie zwigzanego z nimi parametru jest
niespdjne z predykcjami modelu zasobowo-strumieniowego. Po drugie, usunig-
cie A" z pierwszego modelu VEC prowadzi do konstrukcji dwoch konkuren-
cyjnych modeli BEER, w ktorych oprocz relatywnych wydajnosci pracy obecny
jest dysparytet realnych stop procentowych lub realne ceny ropy naftowej.
Identyczny wynik wskazujacy na zamienno$¢ r—r" i r® jest uzyskiwany
rowniez w drugim modelu VEC. Na tej podstawie Maeso-Fernandez i in. (2001)
formutuja mato kontrowersyjny wniosek, iz niektore determinanty kursow
realnych moga zawiera¢ t¢ samg informacje¢ i podkreslaja, ze zamiennos¢ real-
nych stop procentowych i cen ropy naftowej moze by¢, na przyktad, skutkiem
dyskontowania w dlugookresowych stopach procentowych (oczekiwanych)
zmian cen ropy naftowej. Wyjasnienie zaproponowane przez Maeso-Fernandeza
i in. (2001) nie budzi zastrzezen, ale prowokuje jednoczesnie pytanie o przyczy-
ny usunigcia r—r" lub r" z obu modeli VEC zamiast rozwazenia ich warian-
tow dopuszczajacych explicite obecnos¢ drugiego wektora kointegrujacego,
ktory kwantyfikowalby zalezno$¢ miedzy dysparytetem realnych stop procen-
towych i realnymi cenami ropy naftowej. Po trzecie, Maeso-Fernandez i in.
(2001) przyjmujg zalozenie o istnieniu zalezno$ci przyczynowo-skutkowej
pomigdzy poziomem aktywow zagranicznych netto i wydatkami rzadowymi:
zacie$nienie polityki fiskalnej przektada si¢ na wzrost NFA, co ostatecznie
prowadzi do aprecjacji waluty krajowej. Obecno$¢ tak zdefiniowanego mecha-
nizmu jest zgodna z predykcjami modelu blizniaczych deficytow (twin-deficits
model). Zastrzezenia pojawiajg sie, gdy zalezno$¢ aktywow zagranicznych netto
od relatywnych wydatkow rzadowe nie jest testowana, ale jej obecnos$¢ jest
jednocze$nie przyjmowana jako podstawa interpretacji wynikoéw empirycznych
i uzasadnienia deprecjacyjnego oddziatywania g' —g”™ na realny kurs euro.
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Zignorowanie powyzszego problemu jest powodem niespojnosci wynikdéw
prezentowanych przez Maeso-Fernandeza i in. (2001). Latwo zauwazy¢, ze
w przypadku, gdy wzrost relatywnych wydatkéw rzadowych prowadzi do
deprecjacji kursu euro na skutek spadku zagranicznych aktywow netto, nie jest
mozliwe uzyskanie w pierwszym modelu VEC oceny parametru zwigzanego
z A"™ wskazujacej na deprecjacyjne skutki wzrostu NFA.

Powyzsze niespOjnosci sa nieobecne w pracy Alquista i Chinna (2002),
ktérzy analizujg zalezno$¢ realnego kursu EUR/USD od relatywnych wydajnos-
ci pracy, realnych cen ropy naftowej i relatywnych wydatkow rzadowych,
Yo =[0 1, =15, 77", 9" —g™]. Rozwazane s3 warianty modelu VEC bez
i z trendem deterministycznym w danych. Wnioski sg klarowne. Po pierwsze,
empiryczne potwierdzenie znajduje zaleznos¢ kursu realnego od relatywnych
wydajnosci pracy. Oceny parametréw wigzacych obie zmienne mieszcza sie
w przedziale (-2,3,—-2,9), co Alquist i Chinn (2002) wiaza z czynnikami
popytowymi obecnymi w |, —1; . Uzasadnienie jest nastepujace. Wzrost wydaj-
nosci pracy zwigksza oczekiwane dochody i konsumpcje indywidualng dobr
niewymiennych. Jednoczesnie rosng oczekiwane zyski firm, co przektada si¢ na
wzrost cen papierow udziatlowych i wzrost inwestycji. Te ostatnie sg finanso-
wane przez naptyw kapitatow zagranicznych, ktére indukujg aprecjacje nie
zaburzajac jednoczesnie konsumpcji indywidualnej. Po drugie, nie znajduje
potwierdzenia zaleznos¢ kursu realnego od relatywnych wydatkow rzadowych
g" —g”". Po trzecie, parametry kwantyfikujace wplyw cen ropy naftowej na
kurs euro sg istotnie rdzne od zera, ale przyjmujg warto$ci sugerujace aprecjacje
euro na skutek wzrostu r®“i jest to wynik niespdjny z oszacowaniami
uzyskiwanymi we wczesniejszych badaniach. Po czwarte, usunigcie z modelu
VEC wydatkéw rzadowych g" — g™ sprawia, ze parametry rownowagi przy
ro stajg si¢ statystycznie nieodroznialne od zera, co ostatecznie redukuje
model Alquista i Chinna (2002) do systemu dwuwymiarowego wigzacego kurs
realny z relatywnymi wydajno$ciami pracy, w ktorym warto$ci parametru
mierzacego wpltyw szokdéw podazowych i popytowych (—5,1) sa, w przyblize-
niu, dwukrotnie wieksze od uzyskanych w modelu wyjsciowym.

Wezesne badania realnych kursow walut krajow APEC i ASEAN prezen-
tujg Ito in. (1997). Analizowane sg proste modele przekrojowe wigzace zmiany
kurséw realnych wzgledem dolara USA ze zmianami relatywnego PKB per
capita (pomiedzy rokiem 1973 i rokiem 1995) i aproksymantg réznic rozwoju
poszczegdlnych krajow, ktdrg jest wzrost udziatdéw eksportu maszyn i urzgdzen
w eksporcie ogotem (w okresie 1973-1992). Autorzy podkreslaja, ze zalezno$¢
wahan realnych kursow walut Japonii, Korei Poludniowej i Tajwanu od czyn-
nikéw podazowych nie budzi powazniejszych watpliwosci, ale juz w przypadku
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charakteryzujacych si¢, w analizowanym okresie, wysokim tempem wzrostu
gospodarek Hong-Kongu i Singapuru oddziatywanie efektu BS jest wyraznie
stabsze, a w przypadku gospodarek Tajlandii i Malezji aprecjacja kursu realnego
nie jest obserwowana. Podsumowujac wyniki badan, Ito i in. (1997) formutuja
teze, zgodnie z ktora wystagpienie mechanizmu Balassy-Samuelsona jest prawdo-
podobne w gospodarce malej, otwartej i pozbawionej surowcow, w ktorej dodat-
kowo zachodza glebokie zmiany struktury importu i eksportu.

Pdzniejsze badania po§wiecone kursom walut krajow azjatyckich prezentuja
m.in. Miyakoshi (2003), Choudhri i Khan (2005), Chen i Chen (2007) oraz Tsen
(2011). Miyakoshi (2003) analizuje kursy walut 4 krajow wschodnioazjatyckich
wzgledem jena i uzyskuje wyniki wskazujace na pierwszoplanowa role relatyw-
nych produktywnosci w ksztattowaniu kurséw walut Indonez;ji 1 Filipin, podczas
gdy dysparytet realnych stop procentowych jest gtéwna determinantg realnych
kursow walut Korei Poludniowej i Malezji. Z kolei Choudhri i Khan (2005)
koncentruja si¢ na panelowych badaniach zaleznosci realnych kursow walut 16
krajow rozwijajacych si¢ (w tym 5 krajow azjatyckich i 5 krajow Ameryki
Lacinskiej) wzgledem dolara USA od wahan relatywnych cen w sektorze non
-tradables, g™ =(p"" —p")—(p™ - p7) (bedacych funkcjami relatywnych
wydajnosci pracy, h*®* =(I] —IIT)— (1.7 —I."")) oraz relatywnych wskaznikow
terms of trade , r™ =(p® —p")—(p™® —p™). W probie rocznej 1976-1994
analizowane sa dwa rekurencyjne warunki rownowagi:

O = ﬂlhi',:tBs + :Bzri,TrOT Y iy (8-83)
hiF,;BS = :Bshil,_tBs T My T Hyy (8.8h)

zaktadajgce oddziatywane na kurs walutowy efektu Balassy-Samuelsona oraz
terms of trade przy zatozeniu specjalizacji w produkcji towarow wymiennych.
Whioski sg nastgpujace:

—wyniki potwierdzaja wptyw relatywnych sektorowych wydajnos$ci pracy
na kurs realny poprzez kanat relatywnych cen sektora non-tradables;

— istniejg podstawy do akceptacji hipotezy o specjalizacji poszczegdlnych
krajow w produkcji wybranych towaréw tradables;

—w krajach o matych dochodach per capita oddziatywanie na kurs relatyw-
nych cen q°®° jest silniejsze niz wptyw relatywnych wydajno$ci pracy h'®°.

Tsen (2011) przedstawia najbardziej aktualne i jednocze$nie najbardziej
dyskusyjne wyniki analiz kurséw walut Japonii (proba kwartalna 1960:2
—2009:4), Korei Potudniowej (1976:2-2009:4) i Hong-Kongu (1990:4-2009:4)
wzgledem dolara USA. Analiza kointegracyjna jest prowadzona roztacznie
czego przyczyng s3 roznice migdzy rezimami walutowymi i rézna otwartose
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gospodarek analizowanych krajow na wymiang migdzynarodowa. Podobnie jak
w pracy Choudhriego i Khana (2005) konstruowany jest system rekurencyjny,
ale w ktérym dominujaca role w ksztattowaniu kursu realnego przypisuje sie
wskaznikom terms of trade, p™ =p® —p". W modelu uwzgledniane jest
oddziatywanie relatywnej wydajnosci pracy |, — 1, i relatywnych udziaty rezerw
walutowych (Ygcznie z rezerwami ztota) w PKB r°® = (r® —y) - (r®" —y"):

q:ﬁlpTOT +ﬂ2(IP _I;)"'ﬂsrREs T (8.99)
wskazniki terms of trade sa z kolei funkcjg realnych cen ropy naftowe;:
pTOT = ﬂn.ro'L T (8.9b)

Interpretacja wynikéw Tsena (2011) jest ktopotliwa. Oszacowania parame-
tru B, kwantyfikujacego oddziatywanie terms of trade wynosza od —0,037
réwnaniu kursu jena, przez — 2,31 w modelu poludniowokoreanskiego wona, az
do -6,98 w rownaniu kursu dolara hongkonskiego. Jednocze$nie ocena
parametru S, mierzacego skalg efektu Balassy-Samuelsona wynosi —1,40
W modelu jena, za$§ analogiczne elastycznosci w dwdch nastepnych modelach sa
juz dodatnie (odpowiednio: 0,014 i 0,071) i statystycznie istotnie rozne od zera.
Tsen (2011) nie podaje satysfakcjonujacej interpretacji takich wynikéw i ograni-
cza si¢ jedynie do stwierdzenia, iz nie istnieje uniwersalny zbiér determinant
kursow realnych w $rednim okresie, co pozostawia czytelnikowi wiele miejsca
na uprawnione spekulacje. I tak, zréznicowane oceny parametréw /3, i 3, moga
prowokowa¢ krytyke, iz analizowana przez Tsena (2011) zalezno$¢ kursu
realnego od terms of trade ma w istocie charakter pozorny, a duze i istotnie
rozne od zera oceny elastyczno$ci przy p'™ wynikajg jedynie ze ztego wyboru
determinant kurséw wona i dolara hongkonskiego i koniecznosci skompensowa-
nia przez oceny parametrow £, dodatnich oszacowan parametrow f,, co moze
ostatecznie stwarza¢ pozory silnej zaleznosci kursow realnych od wskaznikow
terms of trade.

W oméwieniu $redniookresowych modeli kursow walut krajow rozwinie-
tych i pozaeuropejskich krajow rozwijajacych si¢ mozna przywotaé inne prace,
w ktérych w roli determinant pojawiajg si¢ omawiane wyzej zmienne fundamen-
talne. Dabds i Juan-Ramon (2000) analizujag wahania meksykanskiego peso
w okresie 1970:1-1998:4 i potwierdzaja istotne oddzialywanie naptywu kapita-
tow zagranicznych (nadwyzki na rachunku kapitalowym pomniejszonej o sptate
odsetek w proporcji do PKB), produktywnosci w przetworstwie przemystowym
i terms of trade, za$ Lopez-Villavicencio i Raymond-Bara (2008) rozwazajg kurs
peso wzgledem USD urealniany deflatorami PKB (préba roczna 1960-2005)
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jako funkcje dysparytetu realnych stop procentowych, dochodéw per capita
i relacji aktywow zagranicznych netto do PKB i stwierdzaja, ze tylko w przypad-
ku tej ostatniej zmiennej wyniki sg niejednoznaczne. Ricci i in. (2008) analizuja
panel kursow efektywnych 48 walut krajow uprzemystowionych (w tym krajow
CEE facznie z Polskg) w latach 1980-2004, a roli regresorow wykorzystuja
aktywa zagraniczne netto, relatywne sektorowe wydajno$ci pracy, wskazniki
terms of trade, udziat wydatkéw rzadowych w PKB oraz udziaty cen kontrolo-
wanych w CPL. Wyniki empiryczne okazuja si¢ spojne z predykcjami czastko-
wych modeli teoretycznych: wzrost terms of trade wywiera silny aprecjacyjny
wplyw na kursy realne, wplyw efektu Balassy-Samuelsona okazuje si¢ statys-
tycznie istotny (jego skala jest umiarkowana), za$ skutkiem wzrostu NFA
i wydatkéw rzgdowych jest aprecjacja kursoéw realnych. Dubas (2009) koncen-
truje si¢ na szacunkach dysparytetow kursow efektywnych walut 21 krajow
OECD i 81 krajow rozwijajacych si¢ w latach 1972-2002. Lista $redniookre-
sowych determinant kursow realnych jest standardowa i obejmuje PKB per
capita, wskazniki terms of trade, wydatki sektora rzgdowego w proporcji do
PKB, trzy alternatywne aproksymanty aktywow zagranicznych netto oraz miary
otwartosci gospodarek. Ponadto model jest rozszerzany o relacj¢ podazy pienia-
dza do PKB, ktora charakteryzuje restrykcyjnos¢ polityki monetarnej. Wyniki
estymacji nie potwierdzaja zaleznosci kursow realnych od wahan aktywow
zagranicznych netto. Terra i Valladares (2010) analizuja z kolei urealnione
indeksami PPI efektywne kursy walut 85 krajow w latach 1960-1998, a w roli
determinant $redniookresowych rozwazany jest wezszy zbidr zmiennych, tj.
terms of trade, wydatki rzadowe, otwarto$¢ gospodarek i dysparytet nominal-
nych stop procentowych. Analiza nie obejmuje zalezno$ci kurséw realnych do
czynnikéw podazowych co uzasadnia fakt, iz analizowane sa kursy walutowe
deflowane indeksami cen o definicjach zblizonych do definicji cen sektora tra-
dables. Coudert i Couharde (2008) wykorzystujg model panelowy do szacunkoéw
sredniookresowych dysparytetow kursow walut 128 krajow (w tym krajow
Europy Srodkowo-WSschodniej i Polski) w latach 1977-2004. Zbiér determinant
kursow realnych jest dwuelementowy i obejmuje jedynie PKB per capita i akty-
wa zagraniczne netto w relacji do PKB. Wreszcie Bénassy-Quéré i in. (2008)
badaja wrazliwo$¢ szacunkéw kursow rownowagi BEER 15 najwickszych
gospodarek $wiatowych (w tym walut Chin, Indii, Indonezji, RPA, Brazylii,
Meksyku, Argentyny i Turcji; proba roczna 1980-2005) na wybor waluty odnie-
sienia i zmiany specyfikacji modeli sredniookresowych. Kursy realne sg uzalez-
niane od aktywow zagranicznych netto, relatywnych wskaznikow terms of trade,
dysparytetu realnych stop procentowych i alternatywnych miar efektu Balassy
-Samuelsona (relacji indeksow cen h”®, relacji cen ustug do zagregowanych
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cen w przemysle i rolnictwie, relatywnego PKB per capita oraz relatywnej
wydajnos$ci pracy). Wyniki estymacji nie sg prezentowane, ale szacunki
odchylen kurséw realnych od $ciezek $redniookresowych wykazuja do$¢ duza
wrazliwo$¢ na wybor aproksymant efektu Balassy-Samuelsona.

2. Modele kurséw walut krajow Europy Srodkowo-Wschodniej

Przeglad wczesnych badan kursow realnych walut krajow Europy Srod-
kowo-Wschodniej prowadzi do wniosku o innym niz w analizach kursow walut
krajow rozwinigtych sformulowaniu probleméw badawczych. Mozna wskazad
przynajmniej cztery przyczyny roéznic. Po pierwsze, najwczesniejsze empiryczne
analizy kursow realnych krajow CEE byty prowadzone dla systemow niestabil-
nych, w ktorych zmiennos$¢ cen i kursow realnych byta w duzej, a na poczatku
transformacji — w dominujacej mierze determinowana przez szok transformacyj-
ny (por. dyskusja w rozdz. 1V). Po drugie, wprowadzenie reform gospodarczych
i powigzanie wahan cen i kurséw nominalnych z mechanizmami rynkowymi
nastapito w krajach Europy Srodkowo-Wschodniej dopiero na poczatku lat
dziewigcdziesiagtych ubieglego wieku, a to oznaczalo, ze wykorzystanie nieco
bardziej zaawansowanych metod ekonometrycznych bylo mozliwe dopiero
W potowie pierwszej dekady biezacego stulecia. Po trzecie, wczesne modele
kurséw walut krajow rozwinigtych (przede wszystkim: De Gregorio i in., 1994
i Farugee, 1995; takze: Elbadawi, 1994) pozwolity na precyzyjne zdefiniowanie
listy potencjalnych determinant kurséw realnych. Naturalnym podejsciem
w empirycznych analizach kursow walut krajow CEE byta zatem weryfikacja
podobnych hipotez ekonomicznych i tym samym — oparcie wnioskowania na
podobnie wyspecyfikowanych modelach ekonometrycznych. Jednoczesnie for-
mutowano hipotezy odnoszace si¢ bezposrednio do procesow obserwowa nych
w krajach Europy Srodkowo-Wschodniej, ale ze wzgledu na skapo$é¢ i niska
jako$¢ dostgpnych danych wnioski z plyngce analiz empirycznych nie zawsze
okazywaly si¢ przekonywajace. Po czwarte, krotkookresowym skutkiem szoku
transformacyjnego byta w wigkszoéci krajow CEE skokowa deprecjacja
nominalnych kurséw walutowych, ktorej nie kompensowaly rownie gwattowne
wzrosty cen, czego ostatecznym rezultatem byta deprecjacja kursow realnych,
anastgpnie — na skutek utrzymywania si¢ wysokiej inflacji — rozciagnicta
w czasie aprecjacja kurséw realnych. Z tej przyczyny we wczesnych badaniach
kursow realnych walut krajow CEE czesciej podejmowano proby szacunkow
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odchylen kurséw od $ciezek réwnowagi, a nieco mniej miejsca po§wiecano
precyzyjnej identyfikacji determinant kursow realnych.

Praca Halperna i Wyplosza (1997) jest pierwsza, w ktorej sformulowano
najwazniejsze hipotezy badawcze o mechanizmach determinujacych kursy real-
ne walut krajow Europy Srodkowo-Wschodniej w poczatkowym okresie trans-
formacji, podjeto probe ich empirycznej weryfikacji i dokonano pierwszych
szacunkow kursow walutowych rownowagi. Punktem wyj$cia badan jest prosty
model, w ktorym zaklada si¢ spelnienie parytetu sily nabywczej walut dla cen
tradables, przy czym dopuszcza si¢ jednoczesnie obecno$é trendu aprecjacyjne-
go w p' =g" +(p" +b) na skutek wzrostu jakosci produktéw sektora
wymiennego q“*. Ceny krajowe s3 $rednig wazong cen sektorow tradables
i non-tradables (7.34), co pozwala zdefiniowaé realny kurs walutowy jako
funkcje jakosci produkcji g™ i kursu wewnetrznego:

4=9"" v (p" - p") (8.10)

Halpern i Wyplosz (1997) zaktadaja, ze zmiany ptac realnych sa wprost propor-
cjonalne do zmian wydajno$ci pracy w obu sektorach:

wi—pi=li+n} (8.11)

gdzie n) oznacza nadwyzke, j={T,NT}, a nastepnie podstawiajac ceny wyz-
naczone z rownania (8.11) do rownania (8.10) wyprowadzaja poddawane wery-
fikacji empirycznej rownanie kursu realnego:

q :qUAL —Upr (aT _aNT) —Upr (Wg” _W;) —Upr (anv _nv’;”) (8.12)

Hipotezy badawcze sg nastepujace:

1) poprawa jakosci produkcji sektora wymiennego prowadzi do aprecjacji
realnej, AQ™" <0, poprzez aprecjacje kursu deflowanego cenami sektora trada-
bles;

2) zrownywanie plac jest jednym z kluczowych zatozeh modelu Balassy
-Samuelsona. Poniewaz w gospodarkach centralnie planowanych preferowana
byla produkcja sektora wymiennego, mozna przyja¢ wp' —w, <0 lub nj, >0
oraz n," <0. W obu przypadkach konsekwencja zréwnywania ptac w obu sek-
torach bedzie aprecjacja realna;

3) zgodne z mechanizmem Balassy-Samuelsona w réwnaniu (8.12) zaktada
si¢ aprecjacyjne oddziatywanie wzrostow relatywnej produktywno$ci w sektorze
wymiennym.

Weryfikacja empiryczna zaproponowanego przez Halperna i Wyplosza
(1997) modelu (8.12) ma z jednej strony charakter przyblizony, z drugiej zas
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oparta jest na wielu upraszczajacych zatozeniach. Decyduja o tym dwie przyczy-
ny. Po pierwsze, bardzo powaznym ograniczeniem byta niedostepno$¢ danych.
Po drugie, podstawowym celem analizy bylo oszacowanie kurséw walutowych
rownowagi dla 9 krajow CEE (w tym kursu ztotego) wzglgdem dolara USA.
Dlatego tez zamiast analizy kurséw urealnianych indeksami CPI (lub kursow
wewnetrznych) Halpern 1 Wyplosz (1997) prowadza badania kursu deflowanego
ptacami nominalnymi, q" =b-w, +w, (dolar wages). Takie rozwigzanie
pozwala oming¢ problemy zwigzane z nieporownywalnoscia zagregowanych
indekséw cen. W badaniach przyjmowane jest dodatkowo upraszczajace zatoze-
nie w, =0. Ostatecznie, estymacja jest dokonywana na podstawie (niezbilanso-
wanego) panelu sktadajacego si¢ 5 obserwacji rocznych z lat 1970, 1975, 1980,
19851 1999 dla 80 krajow, a rozwazany jest nastgpujacy model:

q" =b—w, =1, + B,y -y"") - B,SF-B,0" +
+BADEBL+u  (8.13)

gdzie:
I, — wydajno$¢ pracy ogotem (PKB na zatrudnionego),
y R — y"™"° _udziat produkcji rolnej w produkcji przemystowe;,
S® — wspdtczynnik skolaryzacji dla szkolnictwa $redniego (school

enrolment, secondary schools).

Zgodnie z interpretacja Halperna i Wyplosza (1997) wydajnos$¢ pracy jest
glowng aproksymantg efektu Balassy-Samuelsona, a dotaczenie dwoch naste-
pnych zmiennych pozwala na dodatkowa analiz¢ potencjalnej zalezno$ci kursu
q" od stopnia rozwoju analizowanego kraju oraz skumulowanego kapitatu
ludzkiego. W odrdéznieniu od standardowych podejs$¢, w ktorych wydatki rzado-
we reprezentuja szoki popytowe, Halpern i Wyplosz (1997) interpretuja wzrost
g" jako czynnik zwickszajacy zagregowang produktywno$¢, co ostatecznie nie
zmienia zatozenia o aprecjacyjnym oddziatywaniu wydatkow rzagdowych.

Wyniki empiryczne prezentowane przez Halperna i Wyplosza (1997)
potwierdzaja postawione hipotezy badawcze (wzrost wydajnosci pracy, wspot-
czynnika skolaryzacji i wydatkow rzadowych prowadzi do aprecjacji, za§ wzrost
relacji y** —y™° indukuje deprecjacje), ale jednoczesnie we wszystkich alter-
natywnych wariantach modelu panelowego obecny jest silny deterministyczny
trend aprecjacyjny, co moze wskazywa¢ na niekompletno§¢ modelu (8.13).
Niezaleznie od tej ostatniej watpliwosci na podstawie rownania (8.13) sg wyzna-
czane oszacowania kurséw rownowagi dla 9 krajow CEE poza proba (out-of-
-sample, szerzej: Maeso-Fernandez i in., 2005), tj. w latach 1991-1996).
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Badania bezposrednio nawigzujace do pracy Halperna i Wyplosza (1997)
prezentuja Krajnyak i Zettelmeyer (1998) oraz Begg i in. (1999). W obu przy-
padkach analizowany jest kurs urealniany placami nominalnymi, a rdznice
polegaja na wykorzystaniu proby rocznej 1990-1995 w pracy Krajnyak i Zettel-
meyera (1998) lub rozwazeniu dodatkowej obserwacji dla roku 1995 w pracy
Begg i in. (1999). Jednoczes$nie analizowane sa szersze panele obejmujace po 85
krajow 1 badana jest zalezno$¢ kursow realnych od dodatkowych zmiennych
fundamentalnych, m.in. aktywow zagranicznych netto, miar otwarto$ci gospo-
darek, struktury wiekowej ludnosci, zmiennych instytucjonalnych (rezimu
fiskalnego, praw wilasnosci, wskaznikow wolnosci ekonomicznej, Krajnyak
I Zettelmeyer, 1998) i regionalnych zmiennych zero-jedynkowych (Begg i in.,
1999). Szacunki kursow rownowagi sg prowadzone dla, odpowiednio, 12 i 15
europejskich krajow transformacji gospodarcze;.

Poréwnanie modelu Halperna i Wyplosza (1997) oraz jego uogoélnien
zaproponowanych przez Krajnydk i Zettelmeyera (1998) i Begga i in. (1999)
z modelami konstruowanymi dla gospodarek rozwinigtych i nieeuropejskich
krajow rozwijajacych si¢ pozwala wskaza¢ podobienstwa obu podej$¢ (powigza-
nie aprecjacyjnych trendow kursow realnych z mechanizmem BS i wzrostem
wydatkéw sektora rzadowego w proporcji do PKB), ale jednoczes$nie umozliwia
wskazanie istotnych roznic. Te ostatnie przejawiaja si¢ m.in. w tym, ze w mode-
lach Halperna i Wyplosza (1997), Krajnyak i Zettelmeyera (1998) oraz Begga
iin. (1999) nieobecne sa zmienne, ktorych istotno$¢ w objasnieniu kurséw
realnych zostala potwierdzona we wczesniejszych badaniach dla krajow
rozwinigtych (m.in. terms-of-trade, realne ceny ropy naftowej; niecobecnosé
NFA w modelach Halperna i Wyplosza, 1997; Krajnyak i Zettelmeyera, 1998)
i jednoczesnie uwzgledniane sa zmienne aproksymujace rdéznice pomigdzy
strukturami gospodarek krajow CEE i krajow rozwinigtych. Kryteria pominigcia
w szacunkach kurséw rownowagi walut krajow CEE, na przyktad aktywow
zagranicznych netto i jednoczesnego uwzglednienia takich zmiennych jak
wspotezynniki skolaryzacji, wskazniki obcigzenia ekonomicznego (dependency
ratio) lub relacja produkcji w rolnictwie i przemysle, ktore w duzej mierze
dublujg informacj¢ zawarta w produktywnosci pracy, nie sg klarowne. Dlatego
tez najwczesniejsze szacunki kursow rownowagi moga budzi¢ zastrzezenia nie
tylko z powodow formalnych, tj. zignorowania problemu stacjonarnosci i skoin-
tegrowania zmiennych i wykorzystania nazbyt uproszczonych metod analizy
ekonometrycznej, ale rowniez dlatego, ze wykorzystano w nich modele charak-
teryzujgce si¢ duzym eklektyzmem specyfikacji, ktora w oczywisty sposob
przektada si¢ na niejednoznaczno$¢ definicji wyznaczanego kursu rownowagi.
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Prace Kima i Korhonena (2005) oraz Maeso-Fernandeza i in. (2006) sg
przyktadami pdzniejszych zastosowan podej$cia out-of-sample w szacunkach
kurséw walutowych réwnowagi wybranych krajéow Europy Srodkowo-Wscho-
dniej. W pierwszym kroku konstruowane sg modele definiujgce warunki row-
nowagi kursow realnych w szerokich panelach danych, a nastepnie na ich
podstawie sg wyznaczane szacunki kursow rownowagi (por. Maeso-Fernandez
i in., 2006). Badania Kima i Korhonena (2005) oraz Maeso-Fernandeza i in.
(2006) roznig sie od wczesniejszych podejs¢ Halperna i Wyplosza (1997),
Krajnyak i Zettelmeyera (1998) oraz Begga i in. (1999) tym, ze wykorzystuja
wezsze 1 nawigzujgce bezposrednio do wskazan modeli czgstkowych specyfi-
kacje rownan réwnowagi i opierajg si¢ na panelach obejmujacych mniejszg
liczbe krajow, ale jednoczesnie znacznie dluzsze szeregi czasowe. W szczegol-
no$ci Kim i Korhonen (2005) rozwazaja model wigzacy wahania kursow
realnych z szokami podazowymi i popytowymi ( y*°,G"), otwartoicig gospo-
darki (OF) i aproksymujacg zmiany potencjatu produkcyjnego (i tym samym
dhugookresowe ryzyko walutowe) relacjg majatku trwatego do PKB, K/Y .
Realne kursy walutowe wzgledem dolara USA oraz kursy efektywne sg anali-
zowane w dwoch panelach obejmujacych, odpowiednio, 29 krajow o wysokich
i srednich dochodach per capita w latach 1975-1999 oraz wezszy panel 19
krajow dla okresu 1980-1999. Oceny parametrow okazujg si¢ wrazliwe na
wybor metody estymacji, ale w ogdélnym przypadku potwierdzaja istotne
oddziatywanie PKB per capita i popytu rzagdowego oraz deprecjacyjne skutki
otwarcia gospodarek na wymiane miedzynarodowa. W drugim etapie Kim
i Korhonen (2005) przeprowadzajg szacunki kurséw walutowych roéwnowagi
(m.in. kursu ztotego) w okresie 1990-2002. Maeso-Fernandez i in. (2006) prze-
prowadzaja analogiczne badania kursow walut 25 krajow OECD w latach 1975
—2002 na podstawie modelu wigzacego kursy realne z PKB per capita,
wydatkami rzagdowymi i otwartoscia gospodarki.

Z szacunkami kurséw rownowagi walut krajow Europy Srodkowo-Wschod-
niej wigza si¢ dodatkowe zagrozenia. Ot6z, niezaleznie od sformutowania
niebudzacej zastrzezen hipotezy o szoku transformacyjnym Halpern i Wyplosz
(1997), Krajnyak i Zettelmeyer (1998) oraz Begg i in. (1999) nie podejmuja
prob ustalenia dtugosci okresu, w ktérym niedowartosciowanie kursow realnych
krajow CEE wynikato ze skokowej dewaluacji kurséw nominalnych na poczatku
okresu transformacji. Problem oceny dlugosci szoku transformacyjnego jest
istotny, gdyz zignorowanie obecnos$ci mechanizméw decydujacych o poczatko-
wym niedowarto$ciowaniu kurséw realnych moze prowadzi¢ do konstrukcji
modeli o nieckompletnych specyfikacjach i tym samym do btgdnych wnioskow
0 skali oddziatywania na kursy realne czynnikow podazowych i popytowych.
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Pierwsze szacunki dhugosci szoku transformacyjnego prezentuja Jazbec
(2002) i Coricelli i Jazbec (2004)'. Punktem wyjscia analiz jest obecne juz
W badaniach Halperna i Wyplosza (1997) zatozenie, zgodnie z ktorym w okresie
gospodarki planowej wladze gospodarcze preferowaly produkcje dobr
wymiennych, Y' =x,Y"", k. >1, czego celem bylo zapewnienie odpowie-
dniego naptywu walut wymienialnych na obsluge zadluzenia zagranicznego
i finansowanie importu. Przy dodatkowych zatozeniach, zgodnie z ktorymi firmy
z obu sektoréw maksymalizowaty zyski i stosowano uproszczong i identyczna
w obu sektorach technologi¢ produkeji Y'=A(L,)*, j={T,NT}, 0<¢<1,
0 nizszych cenach produktow sektora non-tradables bezposrednio decydowaty
preferencje centralnego planisty:

PY™ _  wou

= =Kep <1 (8.14)
Nierownos¢ (8.14) opisuje warunki wyjsciowe, tj. stan gospodarki bezposrednio
przed wystapieniem szoku transformacyjnego. Latwo jednocze$nie zauwazyc¢, ze
przy zalozeniu prawdziwosci hipotezy PPP dla cen sektora wymiennego, ujemny
kurs wewnetrzny "' = p" — p’ <0 oznacza poczatkowe niedowartosciowa-
nie waluty krajowej.

Skutkiem uniezaleznienia cen od decyzji wtadz gospodarczych byta inflacja
korekcyjna i dostosowania struktury cen, ktore dokonywaly sie poprzez odpo-
wiednie dostosowania ptac i zatrudnienia w sektorach tradables i non-tradables.
Procesy zachodzace na rynku pracy byly jednak rozciagnigte w czasie, co mozna
thumaczy¢ m.in. duzag rolg zwigzkéw zawodowych i uzaleznieniem tempa
dostosowan od skali wczesniejszych ingerencji centralnego planisty w strukture
cen. Dlatego tez, identyfikujac determinanty kursu wewnetrznego, Coricelli
i Jazbec (2004) nawigzujg do pracy De Gregoria i in. (1993), gdzie wykazano
zalezno$¢ relatywnych cen sektora non-tradables od (i) udziatu konsumpcji dobr
niewymiennych w konsumpcji ogoétem, (ii) produktywnosci w sektorze niewy-
miennym 1 (iii) ptac nominalnych ogoétem, przy czym te ostatnie sa funkcja
wzrostu TFP w obu sektorach, wydatkéw rzadowych i odzwierciedlajacej prefe-
rencje centralnego planisty ptacy realnej w gospodarce planowej, W, (k) -
Ostatecznie, Coricelli i Jazbec (2004) rozwazaja nast¢pujacy model kursu wew-
netrznego:

1 - ,

Na rolg pokrewnego efektu wynikajacego z dostosowan cen regulowanych w sektorze
ushug i okreslanego w literaturze mianem hipotezy cOst recovery zwracaja uwage MacDonald
i Wojcik (2004) i Wojcik (2008, s. 74-75).
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pNT - pT :(pl(aT _aNT)+¢2(CNT/CN)+¢3GY _¢4(LT/LNT) (815)

gdzie: L;, L., — zatrudnienie w sektorze tradables i non-tradables. Interpreta-
cja oddziatywania trzech pierwszych regresorow na relatywne ceny sektora non-
tradables jest klarowna: wahania p"" — p’ sg funkcjg czynnikéw podazowych
i popytowych. Relacja zatrudnienia L /L, aproksymuje natomiast sztywnosci
rynku pracy spowalniajace dostosowania w okresie szoku transformacyjnego.
Wyniki estymacji parametréw rownania (8.15) uzyskane na podstawie
panelu danych rocznych (proba do roku 1998) obejmujacego 19 krajow Europy
Srodkowo-Wschodniej potwierdzajg stawiane hipotezy — parametry kwantyfiku-
jace skale efektu Balassy-Samuelsona i wplyw czynnikow popytowych okazuja
si¢ statystycznie istotnie rézne od zera i maja wlasciwe znaki. Jedynie w przy-
padku udziatu wydatkow rzadowych w PKB oszacowanie parametru okazuje si¢
stosunkowo mato precyzyjne (t=1,98), co w $wietle omawianych wyzej niejed-
noznacznych wynikow dla krajow rozwinig¢tych nie jest rezultatem zaskakuja-
cym. Model (8.15) jest nastepnie wykorzystywany do oszacowania dtugoSci
szoku transformacyjnego. Rozwiazanie przyjete przez Coricellego i Jazbeca
(2004) polega na uwzglednieniu dodatkowych (i) zmiennych zero-jedynkowych
wyrdzniajacych kolejne lata oraz (ii) zmiennych czasowych przyjmujacych war-
tos¢ 0 w okresie gospodarki centralnie planowanej, a w okresie transformacji
gospodarczej — wartosci 1, 2, 3 itd. Wnioski o wygasni¢ciu szoku transformacyj-
nego sg wyprowadzane na podstawie analizy oszacowan parametroOw zwigza-
nych obydwoma zbiorami zmiennych. W pierwszym przypadku o wygasnigciu
szoku transformacyjnego $wiadcza statystycznie nieodroznialne od zera para-
metry przy zmiennych zero-jedynkowych, podczas gdy w przypadku drugim
analogiczny wniosek potwierdza stabilizacja ocen parametrow. Wyniki okazuja
si¢ jednoznaczne: szok transformacyjny wspétdecydowatl o wahaniach kursow
realnych walut krajow CEE w pierwszych pigciu latach transformacji.
Pozniejsze empiryczne badania kursow walutowych krajow CEE nawiazuja
bezposrednio do podej$¢ przyjmowanych w analizach kursow walut krajow
rozwinigtych i nieeuropejskich krajow rozwijajacych si¢. Halpern i Wyplosz
(2001), Egert (2002a) oraz Egert i in. (2003) sa przyktadami prac, w ktorych
autorzy koncentrujg si¢ wylacznie na weryfikacji poprawnosci zatozen modelu
Balassy-Samuelsona (wylgczajac analize stacjonarno$ci kurséw deflowanych
indeksami cen sektora tradables) i zaleznosci kursow realnych od mechanizméw
podazowych®. Halpern i Wyplosz (2001) analizuja panel 9 krajéow CEE w latach

2 Analiza efektu BS w krajach CEE jest podejmowana rowniez przez polskich autorow
W pracach Blaszkiewicz i in. (2003), Rawdanowicz (2004) oraz Borowski i in. (2003).
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1991-1999 i potwierdzaja istnienie mechanizmu transmisji wewnetrznej (7.32).
Egert (2002a) wykorzystuje kointegracyjna procedur¢ Johansena i kointegra-
cyjna analiz¢ panelowa Pedroniego (2000, 2004) w badaniach mechanizmu
transmisji wewngtrznej (7.32), tacznego mechanizmu transmisji wewngtrznej
W kraju i za granicg (7.32) i (7.35) oraz dwoch wariantow mechanizm transmis;ji
zewngtrznej (7.37) i (7.38) w probie kwartalnej 1991:1-2001:2 obejmujace;j
5 krajow CEE (w tym Polske). W analizie mechanizmu transmisji zewnetrznej
rozwazane sg urealniane indeksem CPI kursy bilateralne wzglgdem dolara USA,
marki niemieckiej 1 koszyka tych walut. Wnioski sa mieszane. Po pierwsze,
potwierdzenie empiryczne znajduje obecno$¢ mechanizmu transmisji wewnetrz-
nej. Pozytywne sa rowniez wyniki wigzgce relacj¢ krajowych i zagranicznych
relatywnych cen sektora non-tradables i wydajnosci pracy, Y, =[q"*°,h™*T,
gazie: 07 =(p" — p")—(p™ — pT), N = (7 —1IT) = (17 1) ; w przy-
padku Polski Egert (2002a) potwierdza skointegrowanie tych zmiennych
niezaleznie od wyboru kraju odniesienia (USA, Niemcy, koszyk walut). Po
drugie, wyniki weryfikacji hipotez zaktadajgcych obecnos¢ obu mechanizmow
transmisji zewnetrznej okazujg si¢ mieszane. Kurs realny zlotego wzgledem
marki jest skointegrowany zaréwno z q°*° jak i h'**, ale analogiczne warunki
rownowagi dla kursu realnego wzgledem dolara i koszka dolara i marki walut
nie sg spetnione. Po trzecie, weryfikowane hipotezy znajdujg potwierdzenie
w modelu panelowym, ale Egert (2002a) wskazuje jednoczesnie, iz wynikajaca
z panelowej analizy kointegracyjnej skala efektu BS jest zbyt mata, by wyjasnié¢
aprecjacj¢ kursow realnych w badanym okresie.

W $wietle wnioskow formutowanych przez Coricellego i Jazbeca (2004)
wyniki zawarte w obu powyzszych pracach moga budzi¢ zastrzezenia, gdyz sa
uzyskiwane na podstawie modeli, w ktorych nie uwzgledniono szoku transfor-
macyjnego. Z tej perspektywy dopiero wyniki badan Egerta i in. (2003), ktorzy
za pomoca metod kointegracji panelowej analizuja efekt BS w 9 krajach CEE
w probie kwartalnej 1995-2000, mozna uzna¢ za w petni miarodajne. Metodolo-
gia badan jest analogiczna do wykorzystanej w pracy Egert (2002a) z tym
wyjatkiem, ze autorzy poswigcaja zdecydowanie wiecej miejsca dyskus;ji
0 wiasciwymi doborze deflatorow reprezentujacych ceny w sektorze wymien-
nym i niewymiennym. Rozwazana jest nie tylko relacja indeksow CPI i PP, ale
réwniez relacja cen ustug i indeksu CPI oraz relacja cen ustug i indeksu PPL
Konsekwencje pominiecia we wczesniejszych badaniach okresu szoku transfor-
macyjnego okazujg si¢ istotne, gdyz nawet w przypadku mechanizmu transmisji
wewngetrznej identyfikacja relacji kointegrujacych okazuje si¢ problematyczna
I mozliwa tylko wtedy, gdy modele zawieraja trend deterministyczny (autorzy na
podaja znaku parametru przy trendzie) i gdy ceny relatywne sa aproksymowane
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— wbrew formulowanym wcze$niej wnioskom — przez uproszczong relacje defla-
torow wartosci dodanej w przemysle (lub w przemysle i rolnictwie) i indeksow
cen w pozostatych sekcjach gospodarki. Wnioski ptynace z badan mechanizmu
transmisji zewnetrznej sg podobne — testy potwierdzajg istnienie relacji kointe-
grujacej w modelach zawierajacych relacje cen ustug do CPI i trend determi-
nistyczny i taki wynik w naturalny sposéb prowokuje pytanie o pominigte
determinanty kurséw realnych, na ktorych brak wskazywa¢ obecno$¢ trendu.

Podsumowujac wyniki badan Egert (2002a) i Egert i in. (2003) formutuja
dos¢ oczywisty wniosek, iz przyczyna niemoznosci jednoznacznego potwierdze-
nia obecno$ci mechanizmu Balassy-Samuelsona moze by¢ jednoczesne oddzia-
tywanie na kurs realny jego innych determinant. Przyktadami prac, w ktorych
w analizach kursow krajow CEE rozwazono szersze zbiory zmiennych sg m.in.:
De Broeck i Slok (2006), Egert i Lommatzsch (2003a), (2003b), Lommatzsch
i Tober (2004), Kemme i Roy (2006).

De Broeck i Slgk (2006) koncentruja badania na wczesnym okresie transfor-
macji gospodarczej 1993-1999 i analizujg 3 panele obejmujace kolejno 9 krajow
CEE (w tym Polske), 16 krajow bytego Zwigzku Radzieckiego i krajow balkan-
skich oraz 17 krajow rozwinigtych. Podstawowym celem jest weryfikacja popra-
wnosci modelu Balassy-Samuelsona, ale specyfikacja modelu realnego kursu
efektywnego uwzglednia rozbudowang liste regresorow. Rownanie kursu realne-
g0 jest nastgpujace:

9= A0S~ %) + B,01° — 1)+ A1 — 1)+ A +

+ (P =P )+ (P =P + (07 —0T) + U™+ (8.16)
+ B (my —myf
gdzie:

I:GR _I;AGR , I;’ND _|;IND , IsRV _|;3Rv

twie, przemysle i ustugach,
r'® —relatywny wskaznik terms of trade,
p

— relatywne wydajnosci pracy w rolnic-

FL . *FL .
, P —ceny paliw,
NFL *NFL , . . .

P~ ", P —ceny dobr niebedacych paliwami,
0", 0™ — otwartoé¢ gospodarki,

U®® — relacja krajowego i zagranicznego udziatu deficytu budzetowego
w PKB (por. dyskusja wokot rownania (8.2)), u®® =InU®°,

m,=m, -y, m) =m, -y - relacja nominalnej podazy pienigdza (broad
money) do PKB.
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Niezaleznie od bardzo bogatej listy potencjalnych determinant kursow
realnych interpretacja réwnania (8.16) jest klarowna. Pierwsze trzy zmienne
aproksymuja efekt Balassy-Samuelsona, a wyrdznienie relatywnej wydajnosci
pracy 15 —1."® wynika z stad, Zze wedtug De Broecka i Sloka (2006) kryteria
zaliczenia rolnictwa do sektora tradables lub non-tradables nie sg jednoznaczne.
Relatywne ceny paliw i dobr niebedacych paliwami aproksymujg mechanizmy
wigzane we wczesniejszych modelach ze zmianami realnych cen ropy naftowe;,
za$ dotaczenie relatywnej podazy pienigdza m, —m." ma na celu odzwierciedle-
nie potencjalnego wptywu szokéw monetarnych na kursy realne. Poniewaz
analizy De Broecka i Slgka (2006) obejmujg koncowy okres szoku transforma-
cyjnego, wyniki empiryczne uzyskane w modelu panelowym dla dziewigciu
krajow Europy Srodkowo-Wschodniej mozna uznaé za przekonywajace. Po
pierwsze, oceny parametréw przy relatywnych wydajnosciach pracy potwier-
dzaja obecno$¢ mechanizmu BS, za$ ujemna ocena parametru przy relatywnej
wydajnoéci  pracy 1% -1 sugeruje zaliczenie rolnictwa do sektora
wymiennego. Oddzialywanie wigkszosci pozostalych regresorow okazuje sie
statystycznie nieistotne z wyjatkiem aprecjacyjnego trendu aproksymowanego
przez otwarto$¢ gospodarek 0° —0" i deprecjacyjnych skutkow wzrostu
deficytu budzetowego u®°.

Wada modelu De Broecka i Slgka (2006) jest to, Zze niezaleznie od rozbu-
dowanej listy potencjalnych determinant kursu walutowego nie obejmuje on
aktywow zagranicznych netto. Praca Rahn (2003) jest jedna z pierwszych,
w ktérych zbadano oddziatywanie NFA na kursy walut krajow Europy
Srodkowo-Wschodniej. Na podstawie danych kwartalnych 1990:1/1993:1
—2002:1 zanalizowano prosty niezbilansowany model panelowy wigzacy realne
kursy bilateralne walut 5 krajow CEE (w tym Polski) wzgledem euro z apro-
ksymantg szokéw podazowych i popytowych h"** i skumulowanym saldem
obrotow biezacych A°=AS +Yi,C" w proporcji do PKB, A =A°/Y.
Wykorzystywana jest rowniez procedura Johansena do estymacji parametrow
modeli poszczegdlnych realnych kursow walutowych. W przypadku kursu
ztotego wzgledem euro Rahn (2003) przedstawia zalezno$¢ kointegrujaca
q=-1,29n""° —0,05A"™", ktérej interpretacja jest problematyczna ze wzgledu
na malg precyzje estymacji parametru zwigzanego z A"™ (t=2,1) oraz ocene
parametru dostosowan wskazujgcg na trudne do zinterpretowania oscylacje,
ECT(Aq)=-1,33 (t=3,5). Egert i Lommatzsch (2003a) i (2003b) analizuja
zkolei kursy realne wzgledem marki niemieckiej i1 specyfikuja model
Yo =[a, 7 =1 127 = 1", p™ 07, p* — p™,U*, DT, w ktérym kurs real-
ny jest uzalezniany od dysparytetu realnych stop oprocentowania jednorocznych
bonow skarbowych, wydajnosci pracy w przemysle, terms of trade, otwartosci
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gospodarki, cen regulowanych p”* - p™ oraz dwoch zmiennych aproksymu-
jacych dhug sektora fiskalnego (U®°— skumulowany deficyt budzetowy
w proporcji do PKB) i aktywa zagraniczne netto (D™ — udzial zadluzenia
zagranicznego ogoétem w PKB). Badania Egerta i Lommatzsch (2003a) i (2003b)
obejmuja kursy walut 5 krajow CEE (w tym Polski) w okresie 1993:1-2002:4
i s prowadzone w ramach standardowych modeli VEC, procedury Engle’a-
Grangera, jednoréwnaniowych podej$¢ Stocka i Watsona (1993) (DOLS),
modelu ARDL Pesarana i Shina (1999) oraz modeli panelowych. Wnioski nie
odbiegaja od formulowanych we wczes$niejszych badaniach. Uwzglednienie
szerszego zbioru determinant kursow realnych pozwala na potwierdzenie
obecno$ci mechanizmu Balassy-Samuelsona oraz wptywu dysparytetu realnych
stop procentowych. Wyniki sg niejednoznaczne w przypadku pozostatych
zmiennych, gdyz graniczne poziomy istotnosci w testach istotnosci wplywu
relatywnych cen administracyjnych i otwartosci gospodarek okazuja si¢ bliskie
wartosciom przyjmowanym standardowo, za$§ deprecjacyjne oddzialywanie
skumulowanego deficytu budzetowego U®®° lub zadluZenia zagranicznego
U ™" znajduje potwierdzenie w modelach tylko niektérych walut. W przypadku
kursu zlotego Egert i Lommatzsch (2003a) identyfikuja nastepujaca relacje

kointergrujaca:
q=-1060(1"° —I;"°) +1,785U *® +0,4110° —0,016(r-r")+ 4 (8.17)
(13,0)

(5.2) (5.6) (12,3)

Egert i Lommatzsch (2003b) prezentuja model blizniaczy o nieznacznie
roéznigcych si¢ ocenach parametréw rownowagi, ale jednocze$nie wskazuja, iz
w ramach procedury Johansena mozliwa jest identyfikacja co najmniej dwoch
konkurencyjnych wektorow kointegrujacych. W pierwszym z nich skumulowa-
ny deficyt budzetowy i miara otwartoéci gospodarki sg zastepowane przez zadtu-
Zenie zagraniczne:

q=-0944(1"° —17"°) + 0,333D™ —0018(r —r’) + & (8.18)
(11,2) (3,7) (113)

Zgodnie z trzecim warunkiem rownowagi realny kurs ztotego jest funkcja
wylacznie relatywnych wydajnosci pracy i dysparytetu realnych stop procento-
wych:

q=-0808(I)"° —1."°)-0,008(r —r’) + 1 (8.19)
(35) @4
Wyniki panelowej analizy kointegracyjnej prowadzonej w ramach podejs$é

Pedroniego (2000, 2004) jednoznacznie potwierdzaja z kolei oddziatywanie
mechanizméw podazowych 1)°° —1-™° | podczas gdy oceny parametrow zwigza-
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nych z OF, p*—p™ i r—r" majg wtasciwe znaki, ale statystycznie nie roznig
sie od zera, za§ oszacowania parametrow zwigzanych z U*® i D™ wskazuja
na ich aprecjacyjne oddzialywanie na kursy realne, co jest wynikiem trudnym do
zinterpretowania.

Wyniki przedstawione przez Egerta i Lommatzsch (2003a) i (2003b) pro-
wokujg krytyke.

Po pierwsze, réznice pomigdzy wynikami uzyskiwanymi w modelach
poszczegblnych kurséw realnych i wynikami estymacji parametrow modeli
panelowych prowadzi do pytania o uzytecznos$¢ tych ostatnich jako narzedzia
identyfikacji determinant kurséw realnych. W szczegdlnym przypadku kursu
ztotego zastosowanie procedury Johansena pozwala na jednoznaczne potwier-
dzenie wptywu dysparytetu realnych stop procentowych (i jest to wynik spdjny
z wnioskami wyprowadzanymi w innych badaniach), podczas gdy w modelu
panelowym parametr kwantyfikujacy oddziatywanie tej zmiennej na kurs realny
okazuje si¢ statystycznie nieodréznialny od zera.

Po drugie, porownanie modeli (8.17)—(8.18) potwierdza sformutowang juz
wyzej teze o niebezpieczenstwie konstrukcji modeli kursow realnych z nadmier-
ng liczba regresorow, gdy punktem wyjscia jest bogata specyfikacja modelu
BEER, za$ celem — konstrukcja modelu zredukowanego, identyfikujacego tylko
jedna relacje rownowagi. Latwo zauwazy¢, ze zawezenie badan do pojedynczej
relacji kointegrujacej i zastapienie rownania (8.17) relacja kointegrujaca (8.18),
i vice versa, oznacza w istocie pominigcie w badaniach potencjalnych zaleznosci
przyczynowo-skutkowych wigzacych ,,wymieniane” determinanty kursow real-
nych, a skutkiem jest brak niebudzacych zastrzezen kryteriow wyboru migdzy
konkurencyjnymi relacjami kointegrujagcymi (8.17)—(8.19). Zogniskowanie
uwagi na submodelach obejmujacych tylko niektore zmienne z szerokiej specy-
fikacji modelu BEER w badaniach Egerta i Lommatzsch (2003a i 2003b) mozna
thumaczy¢ mata liczebnoscia szeregéw czasowych i problemami z objeciem
analiza kointegracyjna rozszerzonej specyfikacji modelu VEC. Analogiczny
problem pojawia si¢ w pracy Oomes (2005), gdzie procedura Johansena jest
stosowana do analizy determinant kursu realnego stowackiej korony w probie
kwartalnej o porownywalnej dlugosci, 1996:2-2004:2, ale lista zmiennych
W wyjsciowym modelu VEC obejmuje relatywne wydajnosci pracy ogodtem,
wydatki rzadowe w proporcji do PKB oraz otwarto$¢ gospodarki, naptywy FDI
i aproksymante cen regulowanych. Oomes (2005) argumentuje, ze ostateczne
ograniczenie specyfikacji modelu VEC do kursu realnego i dwoch pierwszych
determinant, y., =[q.l, —1;,G"], wynika stad, ze w rozszerzonym modelu
VEC pojawiaja si¢ problemy wspotliniowoséci pominigtych zmiennych i ich silne
skorelowanie z relatywna wydajno$cia pracy. Przyjecie wspolliniowo$ci jako
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kryterium uzasadniajacego usuniecie niektorych zmiennych z systemu VEC jest
skrajnie dyskusyjne, gdyz to wlasnie wspdtliniowos¢ decyduje o skointegrowa-
niu zmiennych. W najprostszym przypadku mozna wskazywaé, ze wzrost
relatywnej wydajnosci pracy jest skutkiem naptywu bezposrednich inwestycji
zagranicznych lub zwigkszonego importu technologicznie zaawansowanych ma-
szyn i urzadzen, co aproksymuje rosngca otwarto$¢ gospodarki Stowacji. Z tej
perspektywy wspotliniowo$¢ nie jest przestanka przemawiajgca za usunigeciem
niektorych zmiennych, lecz ta cecha zmiennych, ktora wskazuje na mozliwosé
zidentyfikowania w modelu VEC dodatkowych relacji kointegrujacych.

Po trzecie, naturalnym podejsciem w modelowaniu kurséw realnych w ra-
mach szerokich specyfikacji modeli BEER jest — podobnie jak w modelu (8.3)
—(8.4) Clarka i MacDonalda (1999) — dopuszczenie obecnosci wigcej niz jedne-
go warunku rownowagi. W analizach kurséw walut 5 krajow Europy Srodkowo-
-Wschodniej wzgledem koszyka walutowego ztozonego z dolara USA i niemiec-
kiej marki w okresie 1992:1/1993:1-2001:2 Egert (2002b) oraz Egert i Lah-
réche-Révil (2003) wykorzystuja propozycj¢ zawarta w pracy Alberoli i in.
(1999), gdzie warunki rownowagi wewnetrznej opisuje model Balassy-Samuel-
sona, a model zasobowo-strumieniowy definiuje warunki réwnowagi zewng-
trznej. Podobnie jak w przypadku modeli (8.8) Choudhriego i Khana (2005)
i (8.9) Tsena (2011), systemy rozwazane przez Egerta (2002b) oraz Egerta
i Lahréche-Révil (2003) maja strukture rekurencyjng. RoOwnowaga wewngtrzna
jest definiowana przez rownanie relatywnych cen sektora non-tradables, ktore sa
funkcjg relatywnej wydajnosci pracy w przemysle I5'° —1;"° i wolumenu
konsumpcji indywidualnej C", p"" —p"=4(012" -1."°)+BC" + 1, za$
rownowage zewnetrzng opisuje zalezno$¢ salda obrotow biezacych C* od terms
of trade p™" i otwartosci gospodarki O", C* =,p™" + 8,0" + , . Réwnanie
kursu realnego zaktada natomiast jego zalezno$¢ od cen relatywnych i salda
obrotow biezacych: q= A (p"" —p')+B.C" + 1. Egert (2002b) oraz Egert
i Lahréche-Révil (2003) estymujg parametry tak zdefiniowanych systemow
wykorzystujac procedurg Johansena, a nast¢pnie na ich podstawie szacujg kursy
rownowagi walut 5 krajow CEE. Idea powigzania szacunkow kursow réwno-
wagi z szerszym zbiorem determinant nie budzi zastrzezen, jesli tylko analizo-
wane modele spetniaja formalne kryteria statystyczne. Ten ostatni warunek nie
jest jednak spelniony, gdyz niezaleznie od wynikoéw testdow kointegracji
wskazujacych na obecno$¢ 3—4 wektorow kointegrujacych, restrykcje przeiden-
tyfikowujace implikowane przez strukture oméwionych rdwnan rownowagi nie
sa testowane. Nieznane sg roOwniez macierze dostosowan « co uniemozliwia
interpretacje wynikow niezaleznie od precyzyjnych i majacych oczekiwane
znaki oszacowan parametrow £, . Co wiecej, w modelu kursu ztotego, ten osta-
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tni okazuje si¢ zmienng stabo egzogeniczna, co podobnie jak w przypadku
modelu (8.3)—(8.4) Clarka i MacDonalda (1999) jest wynikiem sprawiajacym, ze
wykorzystanie modelu do oszacowania kursu réwnowagi budzi zastrzezenia.
Przyktady innych standardowych zastosowan modeli BEER w panelowych
analizach kursow walut europejskich krajow transformacji gospodarczej CEE
zawieraja m.in. prace Egerta (2005a), Fraita i in. (2006) oraz Candelona i in.
(2007)). Na tym tle wyrdzniajg si¢ badania MacDonalda i Wojcika (2004)
i Wojcika (2008, rozdz. 4), w ktorych podejmowana jest proba udzielenia
odpowiedzi na pytania o skale efektow podazowych i popytowych w Estonii,
Stowacji i Stowenii oraz na Wegrzech (krajem odniesienia jest Austria). Weryfi-
kowane sa takze hipotezy zaktadajace zwigzek miedzy aprecjacjg kursow deflo-
wanych indeksami CPI i dostosowaniami cen administracyjnych. Wyniki sa
o0 tyle zaskakujace, ze wskazujg na statystycznie istotne, ale niezgodne co do
kierunku (tj. deprecjacyjne) oddziatywanie czynnikow popytowych na ceny
relatywne sektoréw niewymiennych oraz brak wplywu zmian popytu na kursy
realne. Autorzy prezentujg jednocze$nie wyniki sugerujgce nieistotno$¢ oddzia-
lywania czynnikow podazowych w modelach zawierajacych relatywne ceny
administracyjne. Badania prezentowane w pracy Kemme’a i Roya (2006) sg
zkolei godne odnotowania ze wzgledu na fakt objgcia roztaczng analiza
efektywnych realnych kurséw zlotego i rubla w okresie 1995:01-2001:12.
Ponadto Kemme i Roy (2006) aproksymujg szoki podazowe za pomoca trendu
deterministycznego i podaja przyktad modelu BEER kursu ztotego, w ktorym
wzrost terms of trade prowadzi do deprecjacji. Lista prac poswieconych
empirycznym analizom poszczegdlnych kursow walut krajow CEE jest stosun-
kowo dtuga, ale w wigkszosci przypadkéw obejmuje prace po§wiecone szacun-
kom kurséw rownowagi, w ktorych problemowi pelnej identyfikacji zaleznos$ci
przyczynowo-skutkowych pomiedzy kursem walutowym i jego determinantami
przypisywana jest mniejsza waga. Kurs korony czeskiej analizujg m.in. Koma-
rek i Melecky (2005) oraz Babetskii i Egert (2005). Rozwazane sa podobne
okresy (odpowiednio 1994:1-2004:1 i 1993:01-2004:09), ale specyfikacje
modeli BERR zasadniczo réznig sig. W pierwszym przypadku rozwazany jest
model kursu korony wzgledem euro obejmujacy relatywna wydajnosé pracy,
terms of trade, aktywa zagraniczne netto, bezposrednie inwestycje zagraniczne,
wydatki rzadowe w proporcji do PKB oraz dysparytet realnych stop procen-
towych, podczas gdy w drugim modelu determinantami realnego kursu korony
jest tylko relatywna wydajnos¢ pracy i NFA. Kurs korony stowackiej bada cyto-
wana juz Oomes (2005). Egert (2005b) koncentruje si¢ na analizie efektu Balas-
sy-Samuelsona w Estonii, podczas gdy Hinnosaar i in. (2005) konstruujg model
BEER, w ktérym wahania kursu korony estonskiej sg zalezne od relatywnych
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wydajnosci pracy, NFA, terms of trade i udziatu wydatkoéw rzagdowych w PKB
(proba kwartalna 1995-2002). Alonso-Gamo i in. (2002) analizuja z Kolei kurs
realny litewskiego lita w okresie 1994:1-2001:3. Specyfikacja modelu jest
uproszczona i obejmuje aktywa zagraniczne netto i relacje indekséw cen h°®.
Wreszcie Burgges i in. (2003) prowadza taczng analize kursow efektywnych
walut Litwy, Lotwy i Estonii w okresie 1994:1-2002:1 na podstawie modelu,
w ktorym realne kursy walutowe sa determinowane przez aktywa zagraniczne
netto i relacjg cen h™°.

3. Krytyka standardowych modeli BEER

Przyjmujac chronologiczng klasyfikacje modeli BEER, przedstawione
wyzej badania kursow walut krajow rozwinigtych i rozwijajacych si¢ mozna
uzna¢ za reprezentatywne dla pierwszego etapu analizy S$redniookresowych
determinant kursow realnych. Cecha charakterystyczng tego etapu jest to, ze
analizy koncentruja si¢ na kursach walutowych urealnianych ogélnymi indeksa-
mi cen (niemal wytacznie za pomocg indeksow CPI), za$ alternatywne aproksy-
macje efektu Balassy-Samuelsona sg traktowane jako te zmienne, ktorych
aprecjacyjne oddzialywanie na kursy realne nie budzi watpliwosci. Przeglad
badan pozwala jednak zidentyfikowaé szereg stabosci empirycznych modeli
BEER. Najbardziej uderzajaca jest niejednorodnos¢ specyfikacji modeli BEER,
ktoére rdznig sie nie tylko na skutek inaczej formutowanych hipotez badawczych,
ale réwniez na skutek wykorzystania réznych aproksymant tych samych
zmiennych fundamentalnych. Latwo zauwazy¢, ze nawet w przypadku powsze-
chnie akceptowanej roli efektu Balassy-Samuelsona stosowane sa rozwigzania
skrajnie uproszczone (i jak wskazuje dalsza dyskusja — niepoprawne) wyko-
rzystujace relacje cen konsumenta i producenta h"®*, podejicia polegajace na
jednoczesnej aproksymacji czynnikow podazowych i popytowych i wykorzysta-
niu w roli zmiennej objasniajacej PKB per capita lub tez rozwigzania oparte na
zalozeniu o zrownaniu produktywno$ci pracy w krajowym i zagranicznym
sektorze niewymiennym, co pozwala na aproksymowanie zmian produktywno-
$ci czynnikéw produkcji za pomoca uproszczonych miar I, -1, lub I} L.
Podobne watpliwosci mozna formutowa¢ w odniesieniu do zmiennych reprezen-
tujgcych czynniki popytowe, a jeszcze innym, nie mniej powaznym problemem
jest nazbyt og6élny charakter hipotez badawczych, ktore dopuszczajg réznokie-
runkowe oddziatywanie na kursy realne takich zmiennych jak terms of trade,
otwarto$¢ gospodarki czy tez wzrost deficytu sektora fiskalnego.
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Skutki eklektyzmu modeli BEER trudno zignorowac. Po pierwsze, rézno-
rodnos¢ specyfikacji przekltada si¢ na trudnosci interpretacyjne i niemoznos¢
bezposredniego poréwnywania wynikdw uzyskiwanych w alternatywnych
badaniach. Po drugie, wykorzystanie zmiennych o definicjach réznigcych si¢ od
definicji zmiennych analizowanych w modelach teoretycznych sprawia, ze
problematyczna jest ocena skali w jakiej kursy realne sa determinowane przez
czynniki podazowe, a w jakiej przez mechanizmy popytowe. Trudnosci interpre-
tacyjne narastaja, gdy badane sg modele jednoréwnaniowe, a lista zmiennych
determinujacych wahania kurs6w realnych obejmuje nie tylko zmienne aproksy-
mujace szoki podazowe i popytowe, ale rowniez takie zmienne jak terms of
trade lub aktywa zagraniczne netto. Naturalnym rozwigzaniem jest proba
konstrukcji modeli wielorownaniowych lub systemow VEC z wigcej niz jednym
wektorem kointegrujacym dopuszczajacych istnienie zaleznosci przyczynowo-
skutkowych pomigdzy determinantami kurséw realnych. Bardzo proste przykta-
dy takiego podej$cia zawieraja cytowane wyzej prace Choudhriego i Khana
(2005) i Tsena (2011), ale juz arbitralna strukturalizacja trzech relacji kointegru-
jacych w pracach Egerta (2002b) i Egerta i Lahréche-Révil (2003) budzi for-
malne zastrzezenia, gdyz nie jest weryfikowana za pomocg testow restrykcji
przeidentyfikowujach. Po trzecie, przeglad badan moze prowadzi¢ do wniosku,
ze interpretacja potwierdzanego empirycznie wplywu analizowanych regresoréw
na kursy realne jest w niektorych pracach dokonywana ex post. Powyzsze
zastrzezenie w mniejszym stopniu dotyczy badan kursow walut krajow roz-
winigtych 1 rozwijajacych si¢ pozaeuropejskich gospodarek rynkowych (np.
Closterman i Schnatz, 2000; Maeso-Fernandez i in., 2001; Tsen 2011), ale moze
by¢ juz formutowane w krytyce badan prowadzonych dla kurséw walut krajow
Europy Srodkowo-Wschodniej. Egert (2004), Komarek i Melecky (2005) oraz
Egert i in. (2006) prezentuja zestawienia wynikow uzyskiwanych w ponad
trzydziestu badaniach kurséw realnych walut rajéw CEE. Wnioski sg jednozna-
czne jedynie w przypadku zmiennych aproksymujgcych efekt Balassy-Samuel-
sona (w wigkszosci przypadkow: relatywnych wydajnosci pracy i/lub PKB per
capita), a przekonywajace w odniesieniu do hipotezy zaktadajacej aprecjacyjne
oddziatywanie terms of trade (siedem prac potwierdzajacych aprecjacje i dwie
prace, w ktorych wnioski sg odwrotne), ale juz w przypadku aktywow zagranicz-
nych netto zmiennych mierzacych otwarto§¢ gospodarek wnioski sg niejedno-
znaczne. Z jedenastu prac, w ktorych zalozono oddziatywania NFA na kursy
realne, tylko w szesciu pozytywnie zweryfikowano aprecjacyjne oddzialywanie
wzrostu aktywow zagranicznych netto, w dwoch wyniki okazaly si¢ niejed-
noznaczne, ale w trzech pozostatych zidentyfikowano aprecjacyjne oddzialy-
wanie wzrostu zadluzenia zagranicznego na kursy realne. Rowniez w modelach
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wigzacych wahania kursow z otwarto$ciga gospodarek wnioski okazujg sie
niejednoznaczne: w siedmiu przypadkach potwierdzane sa deprecjacyjne skutki
globalizacji, ale w czterech innych badaniach skutki otwarcia gospodarek na
wymian¢ mi¢dzynarodowa okazujg si¢ odwrotne. W krytyce badan kursow
walut krajow CEE mozna zatem wskazywacé, ze brak jednoznacznych kryteriow
specyfikacji moze prowadzi¢ do konstrukcji modeli BEER, w ktorych oddziaty-
wanie hipotetycznych determinant na kursy realne jest odwrotne niz identyfiko-
wane w czastkowych modelach teoretycznych. Problem jest istotny, gdyz
W niektorych badaniach proponowana jest €x post interpretacja ,,strukturalizuja-
ca” modeli zredukowanych, ktorej celem jest uzasadnienie wynikow sprzecz-
nych ze wskazaniami modeli teoretycznych, a poniewaz takie propozycje nie sa
wspierane wynikami analiz odpowiednich modeli strukturalnych, ostateczne
whnioski prezentowane w niektorych badaniach pozostawiaja wrazenie spekulacji
lub — tagodzac nieco krytyke — sugeruja daleko posunieta ,,dowolno$é struktury”
wynikowych modeli BEER.

Przedstawiona krytyka Sredniookresowych modeli kurséw realnych prowa-
dzi do pytania o mozliwo$¢ usystematyzowania procedur konstrukcji modeli
BEER, co prowadzitoby do modeli empirycznych niesprzecznych z modelami
teoretycznymi. Wtasciwym punktem odniesienia sg wnioski formulowane
w fundamentalnej, ale jednocze$nie bardzo rzadko przywotywanej pracy Lane’a
i Milesi-Ferrettiego (2004) oraz jej rozszerzeniu zaproponowanym przez Chri-
stopoulosa i in. (2001). Punktem wyjScia badan Lane’a i Milesi-Ferrettiego
(2004) jest model BEER (7.11):

pTOT _¢3yPC (820)

w ktorym PKB per capita aproksymuje taczne oddziatywanie czynnikow
podazowych i popytowych, podczas gdy jednoczesna obecnos¢ aktywow zagra-
nicznych netto i wskaznikow terms of trade pozwala na weryfikacj¢ hipotez
zakladajacych zaleznos¢ kurséw realnych od migdzynarodowej alokacji zaso-
bow (transfer effect).

Lane i Milesi-Ferretti (2004) zauwazaja, ze zgodnie z juz zaprezentowana,
standardowa interpretacja keynesowska spadek poziomu aktywow zagranicz-
nych netto prowadzi do wzrostu ptatnosci odsetek i rat kapitatowych, co wymu-
sza deprecjacje waluty krajowej i wygenerowanie odpowiednich nadwyzek na
rachunku obrotow biezacych. Tak zdefiniowane dostosowania dokonujg si¢
poprzez zmiang¢ wskaznikoe terms of trade. Z tej perspektywy model (8.20)
zawiera nadwyzkowa zmienng a“™ i mozliwe powinno by¢ natozenie restrykcji
zerowej na parametr ¢,. W praktyce nie mozna jednak wykluczyé¢ sytuacji

q=-ga"" -g,
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odwrotnej, gdy stosowne testy potwierdza istotno$¢ oddzialywania aktywdow
zagranicznych netto, a parametrem statystycznie nieodrdznialnym od zera okaze
si¢ @,. W obu przypadkach wnioski sg jednak klarowne: w przypadku prawdzi-
wosci keynesowskiej interpretacji zaleznosci kursu realnego od nieréwnowag
w sektorze zagranicznym kurs realny jest funkcja terms of trade lub NFA,
a ewentualne rozszerzenie badan moze polega¢ na rozwazeniu dodatkowego
rownania rownowagi wigzacego a"" i p'°' . Lane i Milesi-Ferretti (2004)
stwierdzaja jednak, iz ograniczenie badan determinant kurséw realnych wyta-
cznie do mechanizmu keynesowskiego jest problematyczne i wskazuja powody,
dla ktorych w modelach BEER nalezy rozwazy¢ jednoczesna zaleznosé kursow
realnych od terms of trade i aktywow zagranicznych netto.

I tak, mozliwos$¢ ksztattowania terms of trade posiadaja gospodarki duze,
mogace oddzialywa¢ na ceny $§wiatowe. Pomijajac przedstawione juz wyzej
analizy Choudhriego i Khana (2005), ktérzy dopuszczaja wspotksztattowanie
wskaznikow terms of trade przez mate kraje specjalizujace si¢ w produkcji okre-
slonych towarow tradables, mozna zatem przyjac, ze w wigkszosci przypadkow
wskazniki terms of trade beda zmiennymi egzogenicznymi. To z kolei oznacza
stacjonarnos$¢ kursu realnego definiowanego dla cen sektorow tradables i niemo-
zno$¢ oddziatywania NFA na kurs realny q poprzez dostosowania cen w handlu
zagranicznym. Przy takich zatozeniach Lane i Milesi-Ferretti (2004) identyfikuja
trzy dodatkowe w stosunku do terms of trade kanaty, przez ktére wahania
aktywow zagranicznych netto mogg oddziatywaé¢ na kursy realne. W szczegol-
nosci rozwazany jest przypadek, gdy splaty odsetek i rat kapitalowych oddziatu-
ja na krajowy popyt konsumpcyjny. Jesli ten ostatni charakteryzuje asymetria
preferencji (utozsamiana w literaturze z hipotezg preferencji krajowych, home
bias hypothesis, dalej: HBH) i konsumenci krajowi preferujg krajowa produkcje
sektora tradables (co jest bardziej prawdopodobne w krajach podnoszacych
jako$¢ produkcji sektora wymiennego), to wyplaty odsetek i rat kapitatowych
przetoza si¢ na spadek popytu krajowego ogodtem oraz spadek cen krajowych
i deprecjacje kursu realnego. Zgodnie z drugg interpretacjg skutkiem realokacji
zasobow w skali miedzynarodowej sa zmiany podazy pracy. W przypadku ujem-
nego salda transferow zagranicznych nastgpuje ujemny efekt majatkowy, ktore-
go skutkiem jest sekwencja obejmujgca wzrost podazy pracy, wzrost podazy
produktéw sektora wymiennego (exportables) i spadek ich cen przektadajgcy si¢
na wahania kursu wewnetrznego. Trzecia interpretacja wskazuje ujemne transfe-
ry netto jako przyczyne wzrostu zagranicznych plac i cen w zagranicznym
sektorze non-tradables, czego skutkiem jest wzmocnienie waluty zagranicznej
i deprecjacja waluty krajowej. Ostatecznie, Lane i Milesi-Ferretti (2004) argu-
mentujg, ze oddziatywanie powyzszych mechanizméw moze naktadaé si¢ na
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zmiany terms of trade, co uzasadnia jednoczesne uwzglednienie w analizach
empirycznych a* i p™" jako potencjalnych determinant kurséw realnych, ale
zasadniczo zmienia interpretacj¢ parametru ¢, ktory mierzy w takim przypadku
jedynie ,,narzut” na parametr ¢, kwantyfikujacy wptyw terms of trade.

Lane i Milesi-Ferretti (2004) wykorzystujg model (8.20) do analiz efektyw-
nych kursow realnych 64 krajow o wysokim i srednim dochodzie na mieszkanca
(1970-1998). Wyniki estymacji jednoznacznie potwierdzaja obecno$¢ obu
rozwazanych wyzej mechanizméw, przy czym skala efektu majatkowego kwan-
tyfikowanego za pomoca a™”* okazuje si¢ znacznie wicksza w przypadku
kursow walut krajow o mniejszych dochodach, malej otwartosci gospodarki
i naktadajgcych restrykcje na przeptywy kapitatlowe. Badania wskazujg ponadto
na silniejsze oddziatywanie a“™ na kursy urealniane indeksami CPI (w porow-
naniu z kursami urealnianymi PPI), co wspiera hipoteze od wplywie NFA na
ceny relatywne sektora niewymiennego. Jednoczesnie w przypadku kursow
walut krajow rozwinietych silniejsze wsparcie empiryczne znajduje hipoteza
0 aprecjacyjnym oddziatywaniu czynnikéw popytowych (via PKB per capita)
i tatwiejsze okazuje si¢ potwierdzenie wptywu wskaznikow terms of trade.

Prob¢ wyjasnienia wyniku Lane’a i Milesi-Ferrettiego (2004), zgodnie
Z ktoérym waluty krajéw o nizszych dochodach sa bardziej podatne na obecnos¢
efektu majatkowego podejmuja Christopoulos i in. (2011). Uscislenie analizy
polega na weryfikacji dodatkowej hipotezy, zgodnie z ktora oddzialywanie
aktywow zagranicznych netto przez kanat majatkowy jest Scisle powigzane ze
zdolnosciami kredytowymi krajow rozwijajacych si¢. Christopoulos i in. (2011)
rozszerzaja model o warunek ANFA , > —4Y,, ktory uzaleznia wielko$¢ pozy-
czek, ANFA<O0, od parametru kwantyfikujacego dostep danego kraju do kre-
dytéw zagranicznych, y >0, oraz dochodu ogétem. O tym, czy dany kraj
napotyka barier¢ w kredytowaniu zagranicznym decyduje warto$¢ parametru
y oraz warto$¢ progowa y, ktorej nadawana jest interpretacja ograniczenia
naktadanego przez migdzynarodowych inwestoréw na kraj, ktory nie posiada
zdolnos$ci kredytowych. W szczegdlnym przypadku y =0 model redukuje sie
do wariantu zaktadajacego autarki¢. Dla pozostalych dwoch przypadkéw Chris-
topoulos i in. (2011) identyfikuja dwa punkty réwnowagi steady state, z ktorych
pierwszy odpowiada przypadkowi ograniczenia kredytowego, y < 7 , drugi za$
— pelnego dostepu do kapitatow zagranicznych, y > 7 .

W wariancie zaktadajgcym brak ograniczenia kredytowego y > y wnioski
sg jednoznaczne: zmiany poziomu aktywow zagranicznych sg neutralne, a kurs
realny zalezy wylacznie od relatywnych produktywnos$ci i $wiatowej stopy
procentowej (z ewentualng korekta uwzgledniajaca ryzyko). W przypadku
restrykcji kredytowych y < 7 wnioski sg inne. Zmiany aktywow zagranicznych

362



VIIL. Empiryezne modele BEER

netto mogg nastapi¢ tylko w przypadku transferéw bezzwrotnych (unrequited
transfer), ktorych skutki w modelu Christopoulosa i in. (2011) s analogiczne do
wywotywanych przez wzrost oszczednos$ci. Efektem bezposrednim jest wzrost
technicznego uzbrojenia pracy, a poniewaz produkcja sektora niewymiennego
jest bardziej pracochtonna, to nast¢puje spadek produkcji non-tradables
(w proporcji do tradables), wzrost relatywnych cen sektora niewymiennego
i aprecjacja kursu realnego. Posrednim skutkiem transferu jest wzrost produkcji
ogétem i ostabienie ograniczenia kredytowego, ANFA ,>—4Y,. Dla y <y
Christopoulos 1 in. (2011) analizuja takze skutki wzrostu produktywnosci
w sektorze tradables. Kurs realny jest wspotksztattowany wowczas przez efekt
Balassy-Samuelsona oraz zmiany podazy i popytu na produkcje sektora non
-tradables. Wzrost a' przektada sie na spadek produkcji sektora non-tradables
(w proporcji do produkcji sektora tradables), ale jednoznaczne okreslenie
kierunku zmiany popytu na produkcje¢ sektora niewymiennego non-tradables,
produkcje ogotem i kurs realny okazuje si¢ juz niemozliwe. W szczegdlnym
przypadku, gdy y <y model nie wyklucza wystgpienia deprecjacji waluty
krajowej na skutek wzrostu produktywnosci a’ .

Wage wnioskow plynacych z analiz Christopoulosa i in. (2011) trudno
przeceni¢. Obecno$¢ ograniczenia kredytowego sprawia, ze konieczne jest roz-
wazenie dwoch alternatywnych punktow rownowagi steady state, zas mozli-
wos$¢ powiazania wahan kursow realnych ze zmianami aktywow zagranicznych
netto zalezy od tego, do ktérego z tych dwoch punktéw rownowagi zbiega gos-
podarka. W przypadku braku ograniczenia kredytowego nieobecne sa efekty
majagtkowe oddziatujagce poprzez NFA, a to oznacza, Ze zaproponowane przez
Lane’a i Milesi-Ferrettiego (2004) réwnanie (8.20) redukuje si¢ do postaci
q=-¢;h™° (przy zatozeniu egzogenicznosci terms of trade, tj. spelnieniu hipo-
tezy PPP dla cen tradables, ¢, =0). Uwzglednienie efektu majatkowego,
q=-@a ™ —p,y", jest natomiast niezbedne, gdy ograniczenie kredytowe jest
obecne. Wyniki empiryczne prezentowane przez Christopoulosa i in. (2011) dla
paneli i subpaneli analizowanych w pracy Lane’a i Milesi-Ferrettiego (2004)
jednoznacznie potwierdzaja poprawnos$¢ modelu teoretycznego.

Podsumowujac wnioski sformutowane w pracach Lane’a i Milesi-Ferret-
tiego (2004) i Christopoulosa i in. (2011) nalezy zauwazy¢, ze réznorodno$¢
specyfikacji $redniookresowych modeli realnych kursow walutowych jest nie
tyle konsekwencjg niemozno$ci okreSlenia kryteriow wilaczania do modeli
BEER kolejnych potencjalnych determinant kurséw realnych, lecz raczej skut-
kiem rutynowego powielania specyfikacji pojawiajacych si¢ we wczesniejszych
badaniach empirycznych lub tez konsekwencja réwnoczesnego rozwazenia zbyt
dhugiej listy potencjalnych determinant kurséw realnych, ktére moga nies¢ te
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samg informacje o wahaniach kurséw realnych. W tym konteks$cie nalezy zwré-
ci¢ uwage na krytyke, ktora Lane 1 Milesi-Ferretti (2004) formutuja w odniesie-
niu do badan powszechnie postrzeganych jako fundamentalne, tj. Farugee’ego
(1995) i Clarka i MacDonalda (1999). Otoz jej przyczyna jest dostrzegany juz
wczesniej problem nadmiernej liczby regresorow w modelach BEER, jesli te
ostatnie zawieraja jednoczesnie wskazniki terms of trade i aktywa zagraniczne
netto, a efekt BS i szoki popytowe sg aproksymowany przez relacje cen h™°.
Lane i Milesi-Ferretti (2004) zauwazaja, ze w przypadku, gdy mechanizm
majatkowy oddziatuje na kurs realny przez kanat terms of trade oraz kanat cen
relatywnych sektora non-tradables, uwzglednienie relacji indeksow CPI i PPI
jest rownowazne z zamknigciem tego drugiego, a skutkiem — brak interpretacji

ocen parametréw przy aktywach zagranicznych netto a"™.

4. Przeformulowanie problemu — niestacjonarnos$¢ kursow realnych
dla cen sektora tradables

Przyczyn réznic w specyfikacjach $redniookresowych modeli kurséw real-
nych nalezy upatrywaé przede wszystkim w tym, ze w umownym, pierwszym
etapie badan modeli BEER uwaga byla koncentrowana przede wszystkim na
determinantach kurséw urealnianych ogdlnymi indeksami cen. Przyjecie takiej
perspektywy prowadzito do standaryzacji specyfikacji modeli empirycznych:
punktem wyjs$cia badan bylo niemal zawsze zatozenie, iz kursy realne ( s3
determinowane przez mechanizm Balassy-Samuelsona i niedookreslong a priori
konstelacj¢ dodatkowych zmiennych objasniajacych. Teza, iz niejednorodnosé¢
wynikéw uzyskiwanych na podstawie modeli BEER wynika z rutynowego
umieszczania aproksymanty efektu BS na najwazniejszym miejscu listy poten-
cjalnych determinant kursow realnych, nie jest uprawniona, ale juz ,,automatycz-
na” akceptacja zatozen modelu Balassy-Samuelsona w badaniach empirycznych
moze by¢ przyczyng powaznej krytyki. I tak, dwa podstawowe warianty modelu
Balassy-Samuelsona (7.37) i (7.38) definiuja wahania kursow deflowanych
og6lnymi indeksami cen jako sume kursu realnego definiowanego dla cen sekto-
ra tradables q' i narzutu, ktory jest funkcjg réznic sektorowych wydajnosci
pracy a"™" lub — réwnowaznie — funkcjg krajowego i zagranicznego kursu
wewnetrznego "' . Przy zatozeniu, ze """ reprezentuje wszystkie $rednio-
okresowe determinanty kurséw realnych i zatoZeniu stacjonarnosci kursu
realnego q' (co jest rownowazne spetnieniu jednego z dwoch gtéwnych zatozen
modelu Balassy-Samuelsona), niestacjonarno$¢ kursu urealnianego CPI wynika
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z niestacjonarnosci """, co mozna zapisaé w uproszczeniu: q=—q""" + u.

W $wietle rozwazan zawartych w rozdziale I (por. Engel, 2000, dyskusja wokot
rownania (1.35), przeglad badan w punkcie 3 i 4) i na podstawie badan kursu
realnego PLN/EUR przedstawionych w rozdziale IV, zatozenie q' ~ 1(0) budzi
bardzo powazne zastrzezenia, a jego uchylenie prowadzi do rewizji wnioskow
0 dominujacym wptywie efektu BS w ksztattowaniu kurséw urealnianych ogoél-
nymi indeksami cen. Jesli @V ~ I(1) i jednoczesnie q" ~ 1(1), to niestacjonar-
no$¢ kursu realnego  ma dwa zrodta, a wnioski formutowane w modelach
empirycznych musza uwzglednia¢ fakt, ze efekt Balsassy-Samuelsona obja$nia
tylko cze$¢ zmiennosci kursu realnego q, tj. q—q' =-q""". Zignorowanie fak-
tu, Ze (' nie jest zmienng stacjonarng moze prowadzi¢ do przeszacowania
efektu BS i/lub skutkéw szokow popytowych (Lojschova, 2003). Mozliwe jest
takze uzyskanie wynikow $wiadczacych o stabym lub pomijalnym oddziatywa-
niu efektu Balassy-Samuelsona (np. Flek i in., 2002; Wagner i Hlouskova, 2004
i Wagner, 2005).

Wskazanie alternatywnego i1 pozbawionego powyzszych wad podejs$cia
w modelowaniu kursow realnych nie jest klopotliwe, jesli tylko uwzgledni¢ fakt,
ze mechanizm BS opisuje w istocie wahania cen, za$ jego oddzialywanie na
kursy urealniane ogdlnymi indeksami cen ma charakter posredni. Przyjecie
takiej perspektywy w naturalny sposéb prowadzi do procedury sekwencyjnej,
ktérej pierwszy etap obejmuje weryfikacje stacjonarnosci kurséow realnych dla
cen tradables. Drugi etap ma charakter warunkowy. Jesli wyniki empiryczne
potwierdzaja stacjonarno$¢ (', to uzasadnione jest zastosowanie podej$é
przyjmowanych w pierwszym etapie badan modeli BEER: q=-q""" + z. Jesli
jednak kurs deflowany cenami dobr wymiennych bedzie zmienng niestacjo-
narng, to w badaniach modelu Balassy-Samuelsona nalezy rozwazy¢ podejscie
polegajace na modelowaniu narzutu -’ (dla kursu ztotego: Konopczak
i Toroj, 2010) lub podjaé¢ explicite probe identyfikacji determinant ' i dopiero
w nastgpnym kroku — modelowania kurséw deflowanych agregatowymi indek-
sami cen (dla kursu PLN/EUR: Kelm, 2010b). Korzysci wynikajace z wykorzy-
stania tego ostatniego podejscia sa oczywiste, gdyz pozwala ono na weryfikacje
podstawowego zatozenia efektu Balassy-Samuelsona q" ~ 1(0), a w przypadku
niestacjonarnosci kursow urealnianych cenami sektora wymiennego — oddziele-
nie determinant q" od mechanizméw ksztaltujacych relacje kurséw wewnetrz-
nych """,

Wyjasnienia powodow, dla ktorych kursy urealniane cenami sektora trada-
bles moga trwate odchyla¢ si¢ od poziomu rownowagi PPP dostarczaja miesz-
czace si¢ w nurcie NOEM, prace Benigno i Thoenissena (2003) i MacDonalda
I Ricciego (2002). Tym co odréznia modele NOEM od tradycyjnych modeli
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gospodarek otwartych jest to, ze uchyla si¢ w nich zalozenie o efektywnosci
arbitrazu cenowego i analizuje alternatywne do modelu PPP strategie ustalania
cen na rynkach tradables. Punktem wyjscia analizy jest zatozenie, zgodnie
z ktorym gospodarka krajowa jest jednoczesnie dawcg i biorcg cen w handlu
zagranicznym (price taker/price setter), co oznacza, ze ceny towarOw wymien-
nych (p") s $rednig wazong krajowych cen tradables kierowanych na rynek
krajowy ( p;,) i cen sektora tradables kierowanych przez zagranice na rynek
krajowy (pr), p' =x,py +(—x,)p;; analogiczne zatoZenie przyjmuje sig
dla gospodarki zagranicznej, p" =& p; +(L—xy)pr, 0<xy,ky <1. Mozli-
wa jest wowczas nastepujaca dekompozycja kursu realnego ' (por. Benigno
i Thoenissen, 2003; Lee i Tang, 2003, 2007; synteza w: Egert i in., 2006):

q=ky(b—p, +py)+Q-—x)b-pL +p)+
+(ky — K )(PE —PL) -7 (8.21)

Pierwsze dwa sktadniki réwnania (8.21) pozwalaja na powiazanie niestacjo-
narnoéci kursu realnego (' z segmentacja rynku tradables: jesli firmy krajowe
i zagraniczne stosujg strategie cenowe PTM, to pomiedzy cenami krajowymi
i zagranicznymi na krajowym i zagranicznym rynku tradables bedzie istniat klin
cenowy, p;, =b+p, i/lub pl =b+p., a kurs realny dla cen tradables g
bedzie odchylat sie od poziomu PPP. Trzeci sktadnik (8.21) kwantyfikuje zalez-
no$¢ kursow deflowanych cenami produkcji sektora wymiennego od zmian
preferencji krajowych (hipoteza HBH). Latwo zauwazy¢, ze w przypadku
Ky, Ky > Y% krajowi i zagraniczni konsumenci preferuja — odpowiednio — krajo-
we i zagraniczne dobra tradables. Jesli przyja¢ ponadto x, >k, cO odpowiada
rozwazanemu juz wczesniej przypadkowi kraju rozwijajacego sie¢, ktory podnosi
jako$¢ krajowych dobr wymiennych, to tatwo zauwazyé wzrost p,, ponad
poziom p; bedzie prowadzit do aprecjacji q' (a przy ustalonym q"*° takze do
aprecjacji q), ale juz w przypadku p;, < pf obserwowana bedzie deprecjacja
kursu urealnianego indeksami cen sektorow wymiennych.

Wyprowadzenie bezposrednich wnioskow o potencjale aprecjacyjnym lub
deprecjacyjnym kursu realnego q' na podstawie rownania (8.21) jest ktopotli-
we, ale mozliwe jest sformutowanie dwoch ogodlnych, ale jednoczesnie falsyfi-
kowalnych hipotez badawczych. Po pierwsze, zmiany produktywnosci oddziatu-
ja na kurs realny g nie tylko przez kanat relatywnych cen sektora non-tradables
q""", ale rowniez — wptywajac na ceny sektora tradables — przez kanat kursu
realnego definiowanego dla cen sektora wymiennego q'. Po drugie, istnienie
potencjalnej tendencji deprecjacyjnej kursu realnego q' w warunkach HBH
oznacza, ze zmiany kursu realnego q na skutek wzrostu TFP w sektorze trada-

366



VIIL. Empiryezne modele BEER

bles wymiennym staja si¢ niecoczywiste: implikowany przez mechanizm BS
wzrost cen relatywnych sektora niewymiennego moze by¢ kompensowany
(rowniez z nadwyzka) przez ostabienie kursu realnego ¢’ .

Mozliwo$¢ wystapienia deprecjacji @ w odpowiedzi na wzrost produktyw-
nosci w sektorze tradables potwierdzaja Benigno i Thoenissen (2003). Analiza
jest prowadzona w ramach dynamicznego modelu rownowagi ogolnej uwzgle-
dniajacego sztywno$¢ cen i plac. W scenariuszu zakladajacym wzrost TFP
w sektorze tradables nastepuje pogorszenie terms of trade i deprecjacja kursu
deflowanego cenami sektora wymiennego, ktora okazuje si¢ na tyle gleboka, ze
dominuje nad aprecjacyjnym oddziatywaniem na g relatywnych cen sektora
niewymiennego. Autorzy badaja ponadto roznice miedzy reakcjami kursow
realnych q i cen relatywnych sektora niewymiennego p"" —p’ na dodatnie
szoki podazowe w obu sektorach. W przypadku kursu realnego dowolny dodatni
szok podazowy przeklada si¢ w modelu Benigno i Thoenissena (2003) na
deprecjacje kursu realnego (. Reakcje cen relatywnych sa natomiast zgodne
z predykcjami modelu BS: dodatni szok podazowy w sektorze wymiennym
prowadzi do wzrostu p"" — p', podczas gdy skutkiem wzrostu TFP w sektorze
non-tradables jest spadek kursu wewnetrznego. Struktura i wiasnosci modelu
rozwazanego w pracy MacDonalda i Ricciego (2002) réwniez nawigzuja do
zatozen NOEM, ale wyprowadzane wnioski rdznig si¢ od formulowanych przez
Benigno i Thoenissena (2003). I tak, wzrost produktywnosci w krajowym
sektorze wymiennym prowadzi do aprecjacji kursu realnego q poprzez zmiany
cen relatywnych. Przy zatozeniach HBH nastepuje jednak jednoczesna depre-
cjacja kursu realnego definiowanego dla cen tradables, ale je$li udziat dobr
niewymiennych w koszyku konsumenta nie jest skrajnie maty, to oddziatywanie
TFP przez kanat cen p"" — p' jest silniejsze od efektow transmitowanych przez
g . Ostatecznie, pozytywny szok podazowy w sektorze wymiennym prowadzi
w modelu MacDonalda i Ricciego (2002) do aprecjacji g ale ta ostatnia jest
mnigjsza od szacowanej w modelach empirycznych pomijajacych oddziatywanie
TFP na kurs realny dla cen débr wymiennych.

Przyktad empirycznej weryfikacji hipotez bezposrednio nawigzujacych do
badan Benigno i Thoenissena (2003) oraz MacDonalda i Ricciego (2002) przed-
stawiaja Lee 1 Tang (2003, 2007). Celem analizy jest weryfikacja sekwencji
hipotez uwzgledniajacych obecnos¢ mechanizmu Balassy-Samuelsona i mecha-
nizméw implikowanych przez modele NOEM. Hipotezy sa nastepujace. Jesli
0 wahaniach kurséw realnych decyduja wytacznie procesy opisywane przez
model Balassy-Samuelsona, to zgodnie z mechanizmem transmisji wewnetrzne;j
zmiany lacznej produktywnosci czynnikow produkcji w obu sektorach beda
prowadzi¢ do zmian kursu wewnetrznego, p"' — p' =¢@a’ —p,a"" . Jesli jednak
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0 wahaniach kursu realnego q wspoétdecydujg mechanizm HBH, to zmiany pro-
duktywnosci w sektorze wymiennym beda oddziatywaé nie tylko na kurs
wewnetrzny, ale réwniez na kurs realny definiowany dla cen tradables,
q" =@’ —@,a"; ten ostatni nie bedzie reagowat na zmiany TFP w sektorze
niewymiennym. Zgodnie z trzecig hipotezg cze$¢ wahan kurséw realnych ¢’
wynika z obecnosci sktadnika non-tradables NTP w deflatorach aproksymuja-
cych ceny sektora wymiennego. Skutkiem wzrostu TFP w dowolnym sektorze
bedzie deprecjacja q', gdyz dodatni szok podazowy w sektorze wymiennym
obnizy terms of trade, podczas gdy wzrost a"" doprowadzi do obnizenia
narzutu NTP na ceny sektora wymiennego przez obnizenie jednostkowych
kosztow dystrybucji czego skutkiem jest spadek cen p' .

Tabela 8.1. Wptyw szokoéw podazowych na realne kursy walutowe ( —/+ , aprecjacja/deprecjacja)

Wozrost a' Wzrost a™"
qPBS qT q qPBS qT q
BS - . - + . +
HBH - + ? + : +
NTPP - + ? + + ?

Objasnienie: kropki oznaczaja brak reakcji kurséw walutowych na zmiany TFP.
Zrédto: opracowanie whasne na podstawie Lee i Tang (2003).

Hipotezy analizowane w pracy Lee i Tanga (2003) zestawiono w tabeli 8.1.
Whioski sg klarowne: rozszerzenie modelu Balassy-Samuelsona o hipoteze
zaktadajaca asymetri¢ preferencji konsumpcyjnych HBH i uwzglednienie obec-
nosci sktadnika NTP w cenach sektora wymiennego sprawia, ze sformulowanie
jednoznacznych hipotez badawczych jest mozliwe tylko w modelach wigzacych
zmiany relatywnych cen sektora niewymiennego z wahaniami produktywnosci
(kolumny %) oraz w modelach kurséw deflowanych cenami sektora wymien-
nego, jesli wystepuje asymetria preferencji HBH, a ceny p' zawieraja istotny
komponent NTP (kolumny q' ). Badania empiryczne reakcji kursow realnych (
na zmiany produktywnosci musza mie¢ zatem charakter sekwencyjny i niezbe-
dna okazuje sie roztaczna analiza modeli uzalezniajacych q°*°, q" i q od rela-
tywnvch produktywnosci a’ —a” i a"" —a™ lub wydajnosci pracy 1] —17
i 0T —12NT, a nastepnie — na podstawie réznic pomiedzy tymi modelami
— okreslenie, ktore z trzech omawianych wyzej mechanizmow determinujg kurs
realny definiowany dla ogo6lnych indeksow cen.

Lee i Tang (2003) analizujg relatywne kursy wewnetrzne g oraz kursy
deflowane indeksami cen sektora wymiennego q' i ogélnymi indeksami cen q
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w panelu 11 walut rozwinigtych gospodarek OECD, i=1,...,11. Waluta odnie-
sienia jest dolar USA, a modele:

=¢ (XIT - X:T) + @, (XiNT - Xi*NT) + @, (Wliz - W;i) (8-22)

gdzie: g, ={q™ lub q" lub g}, x ={a lub 1.}, dopuszcza]q dodatkowy kanat
oddziatywania TFP poprzez zréwnywanie plac realnych W, —Wwj

System trzech modeli kurséw realnych (8.22) pozwala na rozroZnienie mig-
dzy trzema rozwazanymi wyzej mechanizmami. Przy zatozeniu, ze o wahaniach
kurséw 0. decyduje w gléwnej mierze standardowo definiowany mechanizm
BS, oceny parametréow w réwnaniu (8.22) dla g, = {q'} powinny by¢ bliskie
zera, za$ oszacowania parametrow w modelach konstruowanych dla g, ={q"*’}
i g, ={q} powinny by¢ bliskie siebie. Hipotez¢ HBH i obecnos¢ komponentow
NTP potwierdzaja natomiast rézne od zera oszacowania parametrow ¢, i @,
w modelu konstruowanym dla g, ={q'}.

5. Kursy realne walut krajow Europy Srodkowo-Wschodniej dla cen
sektora tradables

Problem niestacjonarno$ci kurséw realnych deflowanych cenami sektora
wymiennego jest dostrzegany w badaniach kursow walut krajow Europy Srod-
kowo-Wschodniej, ale hipotezy badawcze roznig si¢ od formutowanych w ra-
mach podejscia NOEM dla kurséw walut krajow rozwinigtych. I tak, badania
Benigno i Thoenissena (2003), MacDonalda i Ricciego (2002) oraz Lee i Tanga
(2003) wskazuja na konieczno$¢ roztacznej analiz kurséw realnych definiowa-
nych dla réznych deflatorow i niemozno$¢ apriorycznego okreslania kierunku
reakcji kurséw realnych q na zmiany TFP. W ogdélnym przypadku mozna
jednak przyjaé, ze niezaleznie od deprecjacyjnego oddzialywania a’ na kurs
realny dla cen tradables q', kurs realny q powinien podlega¢ umiarkowanej
aprecjacji wynikajacej z bezposredniego, silniejszego przetozenia wzrostu a' na
wzrost relatywnych cen sektora wymiennego. Przeglad badan walut krajow
Europy Srodkowo-Wschodniej wskazuje, ze powyzsze zatozenia sa modyfiko-
wane, a hipoteza dopuszczajaca deprecjacyjny wptyw a' na kurs q' jest zaste-
powana hipotezg o aprecjacyjnych skutkach wzrostu TFP w krajowym sektorze
wymiennym (np. Egert i Lommatzsch, 2003a, 2003b; Egert i in., 2003; Lom-
matzsch i Tober, 2004).

Problem potencjalnej aprecjacji kurséw walut krajow CEE urealnianych
indeksami cen sektora wymiennego jest poruszany przez Halperna i Wyplosza
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(1997), ktorzy zauwazaja, ze parytet sity nabywczej walut dla cen tradables,
p' =x+(p" +b), moze by¢ niespetniony ze wzgledu na wzrost jakosci pro-
dukcji krajowych sektoréw wymiennych i dopuszczaja w zwiazku z tym
obecno$¢ trendu aprecjacyjnego x (dyskusja wokot rownan (8.10)—(8.12)).
Egert i Lommatzsch (2003a, 2003b) analizuja natomiast elastyczno$ciowy
model handlu zagranicznego, w ktorym zakladaja, ze eksport i import sg
wspotokreslane nie tylko przez dochody i kurs realny, ale rowniez przez krajowa
faczng produktywno$¢ czynnikdéw produkcji. Jesli dodatkowo spetniony jest
warunek Marshalla-Lernera, zgodnie z ktérym deprecjacja kursu walutowego
przektada si¢ na wzrost eksportu netto, to bedzie obserwowana aprecjacja kursu
deflowanego cenami producenta, jesli tylko réznica migdzy elastyczno$ciami
eksportu i importu wzgledem TFP bedzie wigksza od dochodowej elastycznosci
importu, &-, —&M >&) . Egert i Lommatzsch (2003a, 2003b) zaktadaja, ze
wzrost TFP moze by¢ aproksymowany przez relatywne wydajnosci pracy, co
ostatecznie sktania ich do rozwazenia modeli kursow realnych q™' o specy-
fikacjach analogicznych do rozwazanych w przypadku modelowania kurséw
urealnianych ogoélnymi indeksami cen. W analizie determinant ztotego procedu-
ra Johansena prowadzi do nastepujacego réwnania kursu ztotego:

™" =—0548(1"° —1;"°) +0,220U °*° +01520° +
(6,7)

(6.,4) (2,7)
—0,007(r—r )+ 4 (8.23)
(58)

Podobne wyniki sg uzyskiwane w badaniach kurséw walut pozostatych
krajow Europy Srodkowo-Wschodniej co zdaniem autoréw potwierdza popraw-
no$¢ proponowanego modelu teoretycznego. Akceptacja tej ostatniej tezy jest
jednak dyskusyjna z kilku powodow. Po pierwsze, w modelu elastyczno$cio-
wym rozwazanym przez Egerta i Lommatzsch (2003a i 2003b) przyjmowane
jest arbitralne i nieoczywiste zatozenie, zgodnie z ktérym wzrost TFP prowadzi
do spadku importu. Po drugie, nie jest weryfikowana poprawno$¢ warunku Mar-
shalla-Lernera i warunek &, —en, > &' . Po trzecie, badaniom empirycznym
poddawany jest kurs deflowany indeksami PPI. Argumenty przemawiajgce
przeciw wykorzystaniu indekséw cen produkcji przemystowej ogotem w roli
aproksymant cen sektora wymiennego przedstawiono juz w rozdziale IV, ale
w tym miejscu nalezy jeszcze raz podkresli¢, ze zmiennos¢ PPI jest w duzej
mierze determinowana przez wahania cen regulowanych i administracyjnych.
Problem wyboru deflatorow nie jest zatem marginalny: wykorzystanie indeksow
cen w przetworstwie przemystowym sprawia, ze teza o aprecjacji kursu
PLN/EUR przestaje by¢ oczywista i to nawet w okresie nastepujacym bezpo-
srednio po szoku transformacyjnym (rys. 8.1).
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Rysunek 8.1. Realny kurs PLN/EUR dla indekséw PPI (g™ ) i PPI w przetworstwie
przemystowym (q" ), 1993:01-2011:06 (logarytmy naturalne, 2000=0)

W alternatywnych do modelu elastyczno$ciowego wyjasnieniach aprecja-
cyjnych trendow kursow deflowanych indeksami PPI podkresla si¢ znaczenie
sktadnika non-tradables NTP (Egert i in., 2003; Oomes, 2005), ale najczesciej
akcentowane jest aprecjacyjne oddzialywanie rosnacej relatywnej produktywno-
$ci krajowego sektora wymiennego a' . Praca Lommatzsch i Tober (2004) jest
jedng z pierwszych, w ktorych zwraca si¢ uwage na wzgledng stabilizacje
deficytu handlowego (w proporcji do PKB) w Polsce, Czechach i na Wegrzech
i towarzyszaca jej gleboka aprecjacje kursow realnych definiowanych dla
indekséw PPI. Autorzy twierdza, ze rozbieznosci miedzy Sciezkami eksportu
netto i kursu realnego "' nie mozna wyjasni¢ jedynie postepujagcym procesem
globalizacji i otwieraniem si¢ gospodarek na wymian¢ mi¢dzynarodowa i pod-
kreslaja, ze przyczyn wzglednej stabilizacji salda handlowego nalezy upatrywaé
przede wszystkim we wzrastajacych mozliwosciach podazowych sektorow
wymiennych trzech analizowanych gospodarek. Efekt podazowy jest wigzany
z naptywem bezposrednich inwestycji zagranicznych lokowanych w sektorze
tradables, dyfuzja nowych technologii, zmieniajaca si¢ strukturg podazy dobr
wymiennych, rosnagcym udziatem produktéw zaawansowanych technologicznie
i wzrastajaca jakoscia produkcji. Podobne argumenty przytaczaja Egert i in.
(2003), ktorzy dodatkowo wskazujg na przesunigcia popytu w kierunku krajowej
produkcji sektora wymiennego, co w przeciwienstwie do wnioskow formutowa-
nych w pracy Lane’a i Milesi-Ferrettiego (2004) bedzie prowadzi¢ do wzrostu
cen tradables i aprecjacji q°"', oraz Egert i Lommatzsch (2003a, 2003b)
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i Oomes (2005), ktorzy formutuja hipoteze o dominujacej roli konkurencyjnosci
pozacenowej (non-price competi-tiveness) w ksztattowaniu kursow realnych wa-
lut krajéw Europy Srodkowo-Wschodnie;.

Synteze podejs¢ opartych na modelach NOEM i zalozeniach, zgodnie z kto-
rymi naplywy FDI przekladajg si¢ na wzrost pozacenowej konkurencyjnosci
krajowego sektora wymiennego i aprecjacje kursow realnych deflowanych
indeksami PPI przedstawiaja Egert i in. (2007; por. takze: Egert i in., 2004).
Proponowana procedura nawigzuje bezposrednio do propozycji Lee i Tanga
(2003, 2007). Punktem wyjscia s3 modele BEER kurséw realnych q i g,
ktorych specyfikacje zawezono do relatywnych wydajnosci pracy w przemysle
I2° — 12" (lub relacji krajowych i zagranicznych indekséw CPI i PPI h"®°)
i aktywéw zagranicznych netto a“™ (skumulowanych sald rachunku obrotow
biezacych w proporcji do PKB). Model:

97 =120 - 1) + pa’? (8.24)
jest wykorzystywany do empirycznego rozstrzygnigcia, czy w analizowanym
systemie dominuja mechanizmy obecne w modelach NOEM (¢, > 0), czy tez
0 ksztattowaniu si¢ ' decyduje wzrost mozliwosci podazowych i powigzany
znim wzrost konkurencyjnosci pozacenowej (¢, <0). Analiza (8.24) jest
prowadzona tacznie z trzema alternatywnymi modelami kurséow deflowanych
indeksami cen konsumenta. W pierwszym przypadku rozwazana jest relacja:

g=0,(1:" - 1.") + p,a™" (8.25)

Poréwnanie ocen parametrow @, i ¢, pozwala na ocen¢ skali wptywu na kurs
g procesow identyfikowanych w modelach NOEM i efektu Balassy-Samuel-
sona. Poniewaz nie mozna okresli¢, ktory z obu powyzszych mechanizméw jest
silniejszy, znak oszacowania parametru ¢, nie jest ustalony a priori . Réwnanie:

g= (/)ShF’BS + gz)ﬁa'\'FA (8.26)

jest uogolnieniem (8.25), gdyz zgodnie ze wczesniejsza dyskusja, relacje indek-
sow CPI 1 PPI mozna interpretowaé jako zagregowang aproksymante efektu BS,
oddzialywania czynnikow popytowych, zmian stawek podatkéw posrednich
i cen regulowanych oraz — zgodnie z interpretacja Egerta i in. (2007) — zmian
jakosci produktow sektora niewymiennego. Roznica ¢, — @, kwantyfikuje skale
oddziatywania na kurs realny ¢ czynnikow innych niz podazowe. Wreszcie
synteza roéwnan (8.25)—(8.26):

q =¢7 (I;,ND —I;IND)+¢8hPBS +¢gaNFA (827)
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pozwala na rozstrzygnigcie czy relacja krajowych i zagranicznych indekséw CPI
i PPI i relatywne wydajnosci pracy 1.° —1-"° istotnie niosg rézne informacje.
Ocena parametru ¢, moze by¢ wowczas interpretowana jako aprecjacyjny
narzut na efekt BS wynikajacy z oddziatywania na kurs realny m.in. czynnikow
popytowych.

Idea podejscia polegajacego na jednoczesnej estymacji parametréw modeli
(8.24)—(8.27) jest klarowna, ale wnioski wyprowadzane z pordwnania oszaco-
wan parametrow zwigzanych z 1)° —1-™° i h™° maja charakter warunkowy
wzgledem oszacowan parametrow kwantyfikujacych oddziatywanie aktywow
zagranicznych netto (@,,¢,,9, 1 ¢,). W standardowym modelu strumieniowo
-zasobowym charakterystyczny dla gospodarek wschodzacych spadek aktywow
zagranicznych netto powinien prowadzi¢ do deprecjacji waluty krajowej. Taka
interpretacja budzi jednak watpliwosci, jesli tylko porowna¢ rosnace zadluzenie
zagraniczne krajow Europy Srodkowo-Wschodniej z aprecjacja ich walut.
W celu wyjasnienia tej niespojnosci Egert i in. (2004, 2007) nawiazuja do
hipotez sformutowanych w pracy Lommatzsch i Tober (2004), ktére sa z kolei
oparte na predykcjach modelu naturalnego kursu walutowego rownowagi
NATREX. Przypomnijmy zatem, ze Stein (1994, 1997) i Allen (1997) rozwazaja
dwa scenariusze ewolucji kursu realnego w dtugim okresie. W pierwszym z nich
zaklada si¢ akceleracje inwestycji, ktora przy ustalonych oszczednos$ciach
krajowych przektada si¢ w srednim okresie na wzrost ré6znicy migdzy krajowymi
1 zagranicznymi stopami procentowymi, aprecjacj¢ waluty krajowej i wzrost
deficytu na rachunku obrotéw biezacych. W dlugim okresie nastgpuje wzrost
technicznego uzbrojenia pracy i wzrost produkcji potencjalnej. Ten ostatni
przektada si¢ na wzrost dochodow, ktory w polaczeniu ze spadkiem inwestycji
wynikajacym z malejacej krancowej produktywnosci kapitatu prowadzi do
wzrostu oszczednos$ci i rownowazenia bilansu platniczego. W przypadku duzej
efektywnosci nowych inwestycji 1 znaczacego przyrostu mocy produkcyjnych
moze nastgpi¢ odwrocenie wyjsciowej relacji pomiedzy inwestycjami i 0szcze-
dnosciami. Skutkiem jest wowczas stabilizacja zadluzenia zagranicznego na
poziomie nizszym od obserwowanego przed pojawieniem si¢ poczatkowego
impulsu inwestycyjnego. Ostatecznie, zmiany realnego kursu walutowego
w okresie dlugim wynikaja ze zlozenia dwoch mechanizmow. Po pierwsze,
obnizenie dlugu zagranicznego, a W skrajnym przypadku — zmiana statusu
kredytobiorcy na kredytodawce, przektada si¢ na aprecjacje waluty krajowej. Po
drugie, wzrost majatku zwigzany ze wzrostem produkcji powoduje pojawienie
si¢ impulsow popyto-wych obnizajacych saldo rachunku obrotéw biezacych. To,
czy waluta lokalna ulegnie aprecjacji, czy tez deprecjacji zalezy ostatecznie od
tego, ktory z tych dwoch mechanizméw bedzie dominowal w dlugim okresie.
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W scenariuszu drugim zaktada si¢ wzrost stopy dyskonta, przy ktérej biezaca
konsumpcja jest zastgpowana konsumpcja w okresach przysztych (time prefe-
rence). Na skutek wzrostu dyskonta obserwowane jest rosnace zadluzenie zagra-
niczne, ktore nie przektada si¢ na wzrost technicznego uzbrojenia pracy i wyzsza
dynamike produkcji potencjalnej. Efekty popytowe i aprecjacja kursu realnego
majg wowczas charakter co najwyzej Sredniookresowy. W dluzszym okresie
wzrost zadluzenia oznacza spadek majatku, co w typowym przypadku prowadzi
do ograniczenia konsumpcji, podniesienia oszczednosci i zahamowania naptywu
kapitatow inwestycyjnych. Przy braku istotnych zmian po stronie podazowej
zwigkszenie dtugu bedzie oznacza¢ koniecznos$¢ obstugi wyzszych odsetek kapi-
tatlowych, co z kolei wymusi deprecjacje waluty krajowej zapewniajacg przyrost
eksportu netto. W dlugim okresie deprecjacja waluty krajowej jest gltebsza od
aprecjacji obserwowanej w okresie Srednim.

Na podstawie powyzszych scenariuszy Egert i in. (2004, 2007) formutuja
hipoteze, zgodnie z ktéorg w modelach kurséw walut krajow rozwijajacych sie
znak parametru wigzgcego kurs realny z aktywami zagranicznymi netto moze
ulega¢ zmianie wraz z wydtuzaniem czasowego horyzontu analizy empirycznej.
W szczegdlnym przypadku, gdy analiza ma charakter sredniookresowy, spadek
aktywow zagranicznych netto moze prowadzi¢ do aprecjacji waluty krajowej,
jesli tylko naptyw kapitatéw zagranicznych przektada si¢ na wzrost mozliwosci
podazowych gospodarki, w szczego6lnosci na wzrost konkurencyjnosci pozace-
nowej wynikajacy z importu nowych technologii i/lub podnoszenia jakoS$ci
kapitatu ludzkiego (np. Aglietta i in., 1998). W okresie dlugim pasywa zagra-
niczne stabilizujg si¢ na pozadanym poziomie i wowczas o wahaniach kursow
realnych zaczynaja decydowac platnosci rat kapitatowych i odsetek, ktorych
finansowanie umozliwia deprecjacja kursu realnego i odpowiednie nadwyzki
W bilansie handlowym. Podobng argumentacj¢ przedstawiaja Alberola i Navia
(2008). Punktem wyjscia analizy jest model strumieniowo-zasobowy, w ktorym
uwzglednia si¢ fakt, ze w badaniach empirycznych kursy realne sa wyrazane
jako funkcje aktywow zagranicznych netto w proporcji do PKB. Uwzglednienie
explicite wptywu stopy procentowej I~ okreslajacej strumien odsetek przy
ustalonym AS (réwnanie (7.19)) przy jednoczesnym zréznicowaniu w czasie
tempa wzrostu gospodarczego Ay prowadzi do wariantu modelu strumieniowo
-zasobowego:

qT _ _é—la)l(aNFA _ aNFA) _ é’lfl(r* _Ay)aNFA (8.28)

w ktorym ujemne odchylenie poziomu aktywow zagranicznych netto
(@"™ =a® -y) od poziomu réownowagi a"™ —a"™ <0 nadal indukuje depre-
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cjacje, ale juz kierunek oddzialywania na kurs realny samej relacji aktywow
zagranicznych netto do PKB zalezy od relacji pomiedzy stopg procentowa I’
i dynamika dochodu Ay. W ogoélnym przypadku przyjmuje sie r” >Ay, co
oznacza, ze wzrost "™ bedzie rowniez prowadzi¢ do aprecjacji, a kraj-dtuznik
nie bedzie mogt powigksza¢ dowolnie swoich pasywow zagranicznych. W przy-
padkach szczegdlnych, odnoszacych si¢ do szybko rozwijajacych si¢ krajow
Europy Srodkowo-Wschodniej, nie mozna jednak wykluczyé sytuacji odwrotne;,
gdy dynamika PKB jest wyraznie wicksza od I, a kierunek oddziatywania
a"™ na kurs realny — odwrotny do wynikajacego ze standardowego wariantu
modelu strumieniowo-zasobowego i1 zgodny z $redniookresowymi predykcjami
modelu NATREX. Co wigcej, analizy prezentowane w pracy Alberoli i Navii
(2008) pozwalaja jednoznacznie wskaza¢ przyczyny, dla ktorych nie jest
mozliwe aprioryczne okreslenie znakéw oszacowan parametrow ¢,, @, i ¢,
w modelach (8.25)—(8.27). Ot6z, w przypadku przyjmowanego implicite przez
Egerta i in. (2007) zatozenia, ze regresory w rownaniach (8.25)—(8.27) istotnie
zawierajg rozng informacj@ o wahaniach kursu realnego q, parametry ¢,, @,
i @, sa rowne —x.6,'(r" —Ay), gdzie x. =x. +x. -1 (por dyskusja wokoét
rownania (8.21)). RelaCJa pomigdzy stopa procentowa I i stopg wzrostu Ay
bedzie zatem decydowa¢ o znakach ocen parametrow zwigzanych z aktywami
zagranicznymi netto.

Wyniki badan Egerta i in. (2007) i Alberoli i Navii (2008) potwierdzaja
réznice migdzy modelami kursow tych samych walut urealnianych roéznymi
deflatorami oraz réznice miedzy modelami konstruowanymi dla walut gospoda-
rek o réznych dynamikach wzrostu (por. takze: Egert i in., 2004). Egert i in.
(2007) analizuja efektywne kursy walut 26 krajow, ktore ujmuja w 2 panele
ztozone z 15 kursé6w walut matych, otwartych gospodarek uprzemystowionych
i 11 walut krajéow Europy Srodkowo-Wschodniej (z wyrdznieniem subpaneli
kursow walut 5 najbardziej rozwinigtych gospodarek CEE i walut 3 krajow
battyckich). W badaniu sg wykorzystywane dane kwartalne obejmujace odpo-
wiednio okresy 1970-2004 i 1992/1993-2004. Analiza determinant kurséw
walut 15 krajow OECD potwierdza hipoteze, zgodnie z ktérg o wahaniach kur-
sow urealnianych indeksami cen w sektorze tradables decyduja mechanizmy
opisywane przez modele NOEM: ocena parametru ¢, w réwnaniu (8.24) jest
dodatnia (0,27), podczas gdy ocena parametru ¢, w modelu (8.26) wskazuje na
aprecjacyjne oddzialywanie zagregowanych szokéw podazowych i popytowych
na kurs deflowany indeksami CPI q (—0,23), za$ wyniki estymacji parametrow
modelu (8.27) potwierdzaja jednoczesne oddziatywanie wzrostu relatywnych
wydajnosci pracy w kierunku deprecjacji q (¢, =0,24) i aprecjacyjny wplyw
relacji krajowych i zagranicznych indeksow CPI i PPI (¢, =—0,70). Wnioski sa
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inne dla paneli obejmujacych waluty krajow Europy Srodkowo-Wschodniej.
W szczegblnosci, badania kursow walut 5 krajow CEE (Czechy, Polska, Stowa-
cja, Stowenia, Wegry) potwierdzaja aprecjacyjne oddziatywanie relatywnej
wydajnos$ci pracy na kursy definiowane dla cen sektora wymiennego (réwnanie
(8.24), ¢,=-0,73) i kursu deflowanego CPI (réwnanie (8.27), ¢, =-0,70,
@, =—1,68). Jednoczesnie problematyczne jest potwierdzenie hipotezy o zale-
znosci kurséw walut krajow CEE od zmian aktywdéw zagranicznych netto
(wyjatkiem jest deprecjacyjny wptyw wzrostu NFA w panelu walut 3 krajow
baltyckich), ktora znajduje z kolei jednoznaczne wsparcie empiryczne w modelu
panelowym dla 15 kurséw walut krajow OECD.

Podsumowujac badania Egerta i in. (2007) (por. takze wcze$niejsze opraco-
wanie: Egert i in., 2004) nalezy zaakcentowaé ich pionierski charakter i podkre-
$li¢, ze sa one najwcze$niejsza proba identyfikacji istotnych rdznic pomiedzy
mechanizmami determinujacymi kursy realne walut krajow CEE i kursy walut
krajow rozwinigtych. Blizsza analiza pozwala wskaza¢ kierunki potencjalnych
uzupelnien i rozszerzen. Abstrahujgc od problemu jakim jest wybor deflatorow
aproksymujacych ceny sektora tradables, najpowazniejsza krytyke wnioskow
przedstawianych przez Egerta i in. (2004, 2007) prowokuje specyfikacja modeli
(8.24)—(8.27). Latwo bowiem zauwazy¢, ze o ile zalozenie, zgodnie z ktorym
relatywna wydajnos¢ pracy I3'° —I1)™° jest satysfakcjonujaca aproksymant
konkurencyjno$ci pozacenowej (rosngcej na skutek napltywu FDI), nie budzi
powazniejszych zastrzezen, to juz jednoczesna obecno$¢ w modelach (8.24)
—(8.27) aktywow zagranicznych netto obejmujacych dtug wynikajacy z naptywu
bezposrednich inwestycji zagranicznych prowadzi do wniosku o dublowaniu
informacji regresorach. Bezposrednim skutkiem jest niejednoznaczno$¢ interpre-
tacji parametréow modeli (8.24)—(8.27) (por. omawiana wyzej krytyka Lane’a
i Milesi-Ferrettiego (2004) opracowan Farugee’ego (1995) i Clarka i MacDonal-
da, 1999).

Zalezno$¢ przyczynowo-skutkowa pomigdzy bezposrednimi inwestycjami
zagranicznymi i wydajnos$cig pracy jest dostrzegana i analizowana explicite
w pracy Alberoli i Navii (2008), w ktorej badane sa determinanty realnych
kursow efektywnych czeskiej korony, ztotego i forinta (1993:1-2004:4). Proce-
dura kointegracyjna Johansena jest wykorzystywana do estymacji parametrow
dwoch dwuwymiarowych modeli VEC wigzacych wahania (i) kursow realnych
q z aktywami zagranicznymi netto w relacji do PKB, A“™, oraz (ii) relatywnej
wydajnosci pracy ogotem, I, —I-, ze skumulowanymi bezposrednimi inwesty-
cjami zagranicznymi w relacji do PKB, A™ =FDI/Y, anastepniec modelu
VEC obejmujgcego jednoczesnie (iii) kurs realny, relatywng wydajnos¢ pracy
I aktywa zagraniczne netto. Wnioski sa nastepujace. Po pierwsze, w modelach
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uzalezniajgcych analizowane kursy walutowe od A oceny parametrow sg
niezgodne z modelem strumieniowo-zasobowym: spadek aktywow zagranicz-
nych netto prowadzi do aprecjacji kursow realnych; dla kursu zlotego identy-
fikowana jest relacja: q=131A"" + 4 (ECT(Aq)=-0,37). Po drugie, proce-
dura Johansena pozwala potwierdzi¢ skointegrowanie relatywnej wydajnosci
pracy z udziatem FDI w PKB, ale w przypadku Polski (I, —I, =0,91A™" + 4)
i Wegier (I, =1, =0,19A™ + /1) wnioski nie sg przekonywajace ze wzgledu na
mate oszacowania parametréw korekty btgdem (odpowiednio: ECT(Aq) =-0,01
i —0,04). Po trzecie, taczne rozwazenie |, -1, i AV jako determinant kursow
realnych prowadzi do potwierdzenia aprecjacyjnego wptywu relatywnych
wydajnosci pracy na trzy analizowane waluty, a w przypadku Polski i Wegier —
aprecjacyjnych skutkéw wzrostu zadhuzenia (q=-2,4(l, —17)—2,9A"" + 4
i ECT(AQ)=-0,21 dla kursu ztotego oraz q=-32(I, —1.)—0,4A"" + 4,
ECT(AqQ) =-0,28 dla forinta). Jedynie w modelu kursu korony Alberola i Navia
(2008) identyfikuja relacje kointegrujaca, zgodnie z ktdéra aprecjacji kursu
realnego towarzyszy wzrost dtugu (q=-17(l, —1.) + 0,4A"" + i1).

Powyzszy przeglad empirycznych modeli BEER, w ktérych oddziatywanie
na kursy realne mechanizméw identyfikowanych w ramach teoretycznych mo-
deli NOEM jest traktowane jako falsyfikowalna hipoteza badawcza, pozwala
sformutowac kilka istotnych wnioskow.

1. Poré6wnanie wczesnych modeli BEER (np. modelu (8.2) MacDonalda,
1998; (8.13) Halperna i Wyplosza, 1997 i (8.16) De Broecka i Slgka, 2006)
z modelami omawianymi m.in. w pracach Lane’a i Milesi-Ferrettiego (2004),
Lee i Tanga (2003, 2007) oraz Egerta i in. (2007, 2004) wskazuje na znaczne
uproszczenie specyfikacji. Przyczyn nalezy upatrywa¢ w niejednoznacznos$ci
wynikow uzyskiwanych na podstawie modeli BEER o szerokich specyfikacjach
oraz problemach zwigzanych z interpretacja wynikow estymacji, ktore niejedno-
krotnie okazywaly si¢ sprzeczne z hipotezami wyprowadzanymi na podstawie
czastkowych modeli teoretycznych. Analizy Lane’a i Milesi-Ferrettiego (2004)
i Christopoulosa i in. (2011) dajg podstawy do twierdzenia, ze modelom BEER
mozna nada¢ interpretacje modeli strukturalnych, jesli tylko wybodr potencjal-
nych determinant kurséw nie jest dokonywany ad hoc.

2. Bezpos$rednie powigzanie specyfikacji modeli BEER z modelami teore-
tycznymi pozwala na identyfikacj¢ sekwencji hipotez zagniezdzonych, ktorych
weryfikacja pozwala w usystematyzowany sposob zidentyfikowaé najwazniejsze
determinanty kurséw realnych. Lane i Milesi-Ferretti (2004) przedstawiajg
przyktad procedury umozliwiajacej potwierdzenie lub odrzucenie oddziatywania
na kursy realne efektow majatkowych, podczas gdy Lee 1 Tang (2003), (2007)
oraz Egert i in. (2007) przedstawiaja rozwiazania pozwalajace na identyfikacje
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przyczyn aprecjacji lub deprecjacji kurséw realnych definiowanych za pomoca
r6znych indeksow cen.

3. Istotnym ograniczeniem modeli BEER uwzgledniajacych predykcje
modeli NOEM jest to, ze sa one konstruowane w celu weryfikacji dos¢ wasko
definiowanych hipotez badawczych, a to oznacza, ze obecne sg w nich tzw.
zmienne kontrolne aproksymujace oddziatywanie tych czynnikow, ktore nie sg
poddawane szczegotowej analizie empirycznej, np. PKB per capita w badaniach
Lane’a i Milesi-Ferrettiego (2004), relatywne place w modelach Lee i Tanga
(2003, 2007), aktywa zagraniczne netto w pracy Egerta i in. (2007). Takie roz-
wigzanie budzi watpliwosci, gdyz zatozenie o mozliwosci wyekstrahowania
z kursow realnych czgséci ich zmienno$ci, ktorej przyczyny nie sa analizowane
explicite, jest skrajnie problematyczne. Naturalnym rozwigzaniem jest natomiast
konstrukcja modeli zawierajacych wigcej niz jeden warunek rownowagi i petna
analiza powigzan przyczynowo-skutkowych nie tylko pomiedzy kursem realnym
i jego determinantami, ale rowniez analiza zalezno$ci miedzy samymi determi-
nantami. Zastosowanie w badaniach tego ostatniego podejscia jednoznacznie
uzasadniajg wyniki Alberoli i Navii (2008).

6. Badania modeli BEER kursu zlotego w Polsce

Badania sredniookresowych determinant kursu ztotego w Polsce nawigzuja
bezposrednio do podejs¢ wykorzystywanych w analizach kursow walut krajow
rozwinigtych i1 sg prowadzone réwnolegle do zaprezentowanych wyzej badan
kursow walut krajow Europy Srodkowo-Wschodniej.

Efekt Balassy-Samuelsona we wczesnym okresie transformacji gospodar-
czej (1995:1-2002:2) analizowat Chmielewski (2003). Analizie kointegracyjnej
poddano zalezno$ci implikowane przez mechanizmy transmisji wewnetrznej
(7.33) dla cen relatywnych p"™ — p’ i mechanizm transmisji zewnetrznej (7.38)
decydujacy o wahaniach kursu PLN/EUR deflowanego indeksami CPI. Zmiany
TFP aproksymowano zmianami wydajnosci pracy, a weryfikacja empiryczna
efektu BS bylta prowadzona dla alternatywnie definiowanych sektorow tradables
i non-tradables, co nadaje badaniu charakter analizy wrazliwosci oszacowan
efektu Balassy-Samuelsona na sposob definiowania sektora wymiennego i nie-
wymiennego. Szacunki inflacji relatywnej w sektorze niewymiennym indukowa-
nej przez czynniki podazowe mieszczg si¢ wedlug Chmielewskiego (2003)
w przedziale 1,5-2,9 punktu procentowego w skali roku, za§ wywotywana przez
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efekt Balassy-Samuelsona aprecjacja kursu realnego zawiera si¢ w przedziale
1,8-2,2 punktu procentowego.

Aktualne badania roli mechanizméw podazowych w ksztaltowaniu cen
relatywnych i kursu realnego przedstawiajg Konopczak i Tor6j (2010) (takze
Wincenciak, 2008). Badanie obejmuje probe roczng 1995-2008. Analizowane sa
modele panelowe, w ktorych sektor wymienny jest reprezentowany przez
przetworstwo przemystowe, a w sktad sektora niewymiennego wchodza roztacz-
nie pozostate sekcje (z wyjatkiem rolnictwa, fowiectwa i lesnictwa, rybotdwstwa
oraz mniej znaczacych sekcji P 1 Q; klasyfikacja NACE). W szczegdlnosci,
weryfikowane sg hipotezy o skointegrowaniu cen relatywnych z relatywnymi
wydajnosciami pracy (i wyrdznia sekcje zaliczone do sektora non-tradables):

PP =0 (-1 + Ay (8.29)
krajowych 1 zagranicznych relatywnych cen z relatywnymi wydajnosciami
pracy, h™* = (17 =1 = (17" —1;"")

(" = p) - (" - pT) =5

oraz kursu PLN/EUR urealnianego deflatorami warto$ci dodanej brutto ()
z kursem definiowanym dla cen sektora wymiennego i relatywnymi wydajno-
$ciami pracy:

LBS

+ [, (8.30)

Q4 =, iLBS +(p4qT + [ (8.31)

Zgodnie z rekomendacjami zawartymi m.in. w pracach Wagnera i Hlousko-
vej (2004) oraz Wagnera (2005) alternatywne warianty powyzszych modeli
zawierajg dodatkowo relacje ptac Wi —wj lub (W, —wg)— (W, —w."), co ma
kluczowe znaczenie w przypadku niespetnienia zatozenia modelu BS o zrowna-
niu ptac w sektorach wymiennych i niewymiennych. Panelowa analiza kointegr-
acyjna jest prowadzona rownolegle w modelach zawierajacych poziomy
i przyrosty zmiennych, co pozwala na jednoczesne oszacowanie dtugo- i krotko-
okresowego efektu BS. Konopczak i1 Tor6j (2010) formutuja nastgpujace wnios-
ki. Po pierwsze, podobnie jak w wigkszoSci omawianych wyzej badan, wyniki
testow kointegracji potwierdzajg istnienie mechanizmu transmisji wewnetrznej
oraz skointegrowanie relacji relatywnych cen z relacja relatywnych wydajnos$ci
pracy (model (8.29)—(8.30)). Po drugie, testy kointegracji okazuja si¢ niejedno-
znaczne w modelach kursu realnego ;. Wyniki uzyskiwane na podstawie
testow stacjonarnosci reszt w modelach jednorownaniowych (Pedroni, 2004) lub
na podstawie testow istotnosci parametrow korekty btedem (Westerlund, 2007)
nie dajg podstaw do odrzucenia hipotezy o braku kointegracji, ale test Maddali
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i Wu (1999) uwzgledniajacy wyniki testow Johannesa Trace i Max dla poszcze-
g6lnych przekrojow, potwierdza obecno$¢ co najmniej jednego wektora kointe-
grujacego. Po trzecie, wyniki estymacji wektorow kointegrujacych wspieraja
tez¢ o oddziatywaniu efektu Balassy-Samuelsona na relatywne ceny sektora
niewymiennego (modele (8.29)—(8.30)) i realny kurs walutowy (8.31) niezalez-
nie od wykorzystania przyrostow lub pozioméw zmiennych. Po czwarte,
zgodnie z oczekiwaniami szacunki skali efektu BS uzyskiwane w modelach
krotkookresowych sa mniejsze od ocen wielkosci efektu BS otrzymywanych na
podstawie modeli dla pozioméw zmiennych. W tym drugim przypadku udziat
efektu BS w $redniorocznej aprecjacji kursow realnych ¢, wynosit w latach
19952008 od 1,8 do 2,8 punktu procentowego, za§ w okresie rezimu kursow
ptynnych 1999-2008 miescit si¢ w przedziale 1,4-2,3 punktu procentowego i sa
to wyniki zbiezne z prezentowanymi przez Chmielewskiego (2003).

Pierwszy model kursu ztotego w poczatkowym okresie transformacji gospo-
darczej (1992:1-1998:4) o strukturze zblizonej do modeli BEER zawieraja prace
Kelma (2001, 2002) oraz Brzeszczynskiego i Kelma (2002, rozdz. 6). Analizo-
wany jest model VEC wigzacy wahania nominalnego kursu zlotego wzgledem
koszyka walut ztozonego z dolara USA i czterech najwazniejszych walut euro-
pejskich (por. tab. 4.1) z krajowym indeksem PPI, deflatorem eksportu krajow
uprzemystowionych (nomenklatura MFW), indeksem krajowych cen konsumen-
ta CPI i oficjalnymi rezerwami walutowymi aproksymujgcymi nierbwnowage w
sektorze zagranicznym. Testy kointegracji prowadza do identyfikacji trzech
wektoréow kointegrujacych, ktore definiuja kolejno warunki réwnowagi cen
produkcji przemystowej, nominalnych stop procentowych i kursu nominalnego.
W tym ostatnim przypadku relacja kointegrujgca:

b=1,010(p™ — p¥°)—0,6(i —i’) —0169R* + /1 (8.32)

wigze nominalng aprecjacje ztotego ze spadkiem relacji krajowego indeksu PPI
i cen eksportu krajow uprzemystowionych p~' — p®¢, wzrostem dysparytetu
i—i" pomiedzy oprocentowaniem depozytdow w Polsce i za granica (USA
i Niemcy) oraz wzrostem oficjalnych rezerw walutowych R® | ktére w warun-
kach egzogenicznej podazy pieniadza w rezimie crawling band petnia rolg

aproksymanty popytu zagranicy na ztotego®.

3 Podobna specyfikacje rownan kurséw nominalnych szesciu walut krajéw Europy Srodko-
wo-Wschodniej analizuje nieco pozniej Sideris (2008), przy czym dotaczenie rezerw walutowych
jako determinanty b ma na celu analize powigzan wahan kursow nominalnych z interwencjami
walutowymi.
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Omawiane juz w rozdziale VI prace Przystupy (2002), Kelma i Bezy-
-Bojanowskiej (2005), Kelma i Karpa (2005), Kelma (2010a) (patrz takze: Milo
i Wrzesinski, 2005; Milo i Rutkowska, 2005, 2006; Wdowinski, 2005b) zawiera-
ja modele, ktore mozna zaliczy¢ do szeroko definiowanej rodziny modeli BEER.
Podobnie mozna sklasyfikowa¢ modele Rubaszka (2003a, 2003b) o specyfika-
cjach wynikajacych bezposrednio ze znormalizowanego wzgledem kursu
realnego rownania bilansu ptatniczego (7.16). Rubaszek (2003a) analizuje model
wektorowej korekty btedem y,, =[q",y,y", A¥",r—r",B™] wigzacy wahania
efektywnego kursu zlotego deflowanego indeksami cen w przetworstwie prze-
mystowym z krajowym i zagranicznym PKB y i y~, aktywami zagranicznymi
netto w proporcji do PKB A", dysparytetem krotkoterminowych realnych stop
procentowych r—r" i udziatem deficytu budzetowego w PKB B, ktéremu
nadawana jest interpretacja aproksymanty premii za ryzyko (proba kwartalna
1994:4-2002:4). Aktywa zagraniczne netto sa szacowane zgodnie z formuta
A° =A +3,(C*+FDL,), co jest uzasadniane faktem, iz zadluzenie z tytutu
bezposrednich inwestycji zagranicznych nie generuje ptatnosci odsetek. W pro-
bie liczacej 31 obserwacji kwartalnych kointegracyjny test Trace Johansena
z matoprobkowa korekta Reimersa potwierdza obecno$¢ dwoch relacji kointe-
grujacych, ale estymowany jest tylko jeden wektor kointegrujacy, co autor
uzasadnia brakiem ,,ekonomicznych podstaw do przyjecia hipotezy o wystegpo-
waniu kilku relacji kointegrujacych”. Wiasnosci systemu VEC okazuja si¢
niesatysfakcjonujace z dwoch powodow. Po pierwsze, kurs realny okazuje si¢
zmienng stabo egzogeniczng. Po drugie, ocena parametru réwnowagi przy dys-
parytecie realnych stop procentowych ma zty znak. Ten ostatni ulega wprawdzie
zmianie, gdy parametry roOwnowagi sa szacowane w ramach dwustopniowej
procedury Engle’a-Grangera, jednak problemy interpretacyjne pozostaja,
a przyczyng sa powszechnie znane wady procedury EG (m.in. przypadkowos¢
ocen parametrow, gdy w analizowanym systemie wystepuje wigce] wektoréw
kointegrujacych, i mata moc kointegracyjnego testu ADF). Podobnych zastrze-
zen nie budza wyniki prezentowane przez Rubaszka (2003b). Analizowany jest
model VEC bez premii za ryzyko (proba: 1995:1-2002:4). | w tym przypadku
testy kointegracji wskazuja na obecnos¢ 1 lub 2 wektorow kointegrujacych, ale
decyzja o ograniczeniu wymiaru przestrzeni kointegrujacej do tylko jednego
warunku réwnowagi nie budzi powazniejszych watpliwosci. Kurs realny
dostosowuje si¢ zidentyfikowanej relacji kointegrujacej. Ostatecznie Rubaszek
(2003b) estymuje parametry rownowagi za pomocg metody Phillipsa i Hansena
(1990) (fully modified OLS, FM-OLS), a wyniki potwierdzaja aprecjacyjne
oddziatywanie na kurs realny dysparytetu realnych stép procentowych

381



Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

i aktywow zagranicznych netto oraz aprecjacyjne wptyw eksportu netto (via y
oraz y').

Modele kursu ziotego o specyfikacjach bezposrednio odpowiadajacych
standardowym modelom BEER przedstawiaja Rawdanowicz (2002), Beza-
-Bojanowska (2008, 2009) oraz Beza-Bojanowska i MacDonald (2009)".
W pierwszej pracy badane sg determinanty kursu zlotego wzgledem koszyka
ztozonego z euro i dolara urealnionego indeksami CPI w okresie 1995:1-2002:2.
Rawdanowicz (2002) identyfikuje jedna relacje kointegrujaca:

q=-2,221(r-r")-1322(1, —1,)-1,029p™" + 4 (8.33)

(10,9) (5,6) (3,3
ktéra potwierdza powiazanie ( z dysparytetem trzymiesiecznych realnych stop
procentowych, relatywnymi wydajnos$ciami pracy i krajowym wskaznikiem
terms of trade. Punktem wyjscia badan Be¢zy-Bojanowskiej (2008) sa modele
VEC wigzace wahania kurséw urealnianych indeksami cen konsumenta ¢ lub
deflatorami w przetwoérstwie przemystowym (' z aproksymujacymi efekt BS
relacja krajowych izagranicznych indeksow CPI i PPl w przetworstwie
przemystowym h"®° lub relatywnymi wydajnoéciami pracy w przetworstwie
I} =17 (model q'). Pozostate determinanty kurséw realnych to aktywa zagra-
niczne netto A" relatywne wskazni terms of trade r™" , dysparytet dlugookre-
sowych realnych stop procentowych r—r” oraz dwie miary ryzyka walutowego
(B™, D*"— udzialy deficytu budzetowego i dhugu rzadowego w produkcji
przetworstwa przemystowego). Badania sg prowadzone przy wykorzystaniu
procedury Johansena, ktéra we wszystkich modelach identyfikuje jeden wektor
kointegrujacy, wzdluz ktérego przebiegaja dostosowania kurséw realnych.
W analizie kursow @ i Q' Beza-Bojanowska (2008) wykorzystuje probe
miesigczng 1998:03-2006:12. Wnioski sg nastgpujagce. Po pierwsze, niezaleznie
od wyboru miary ryzyka walutowego estymacja potwierdza zalezno$¢ kurséw
realnych q i q" od szokéw podazowych (w modelu ( takze szokéw popyto-
wych), terms of trade i dysparytetow stop procentowych, a kierunki oddziatywa-
nia tych zmiennych sg zgodne z czastkowymi modelami teoretycznymi (rozdz.
VII, pkt. 2-5). Po drugie, parametry kwantyfikujace wpltyw aktywow
zagranicznych netto na oba kursy realne sg istotnie rozne od zera, ale znaki ich
ocen wskazuja na aprecjacyjne skutki wzrostu zadluzenia zagranicznego.
Interpretacja zaproponowana przez Bezeg-Bojanowska (2008) jest zbiezna
z omawianymi wyzej interpretacjami Egerta i Lommatzsch (2003a, 2003b),
Lommatzsch i Tober (2004) i Oomes (2005). Po trzecie, wptyw szokéw podazo-

* Wyniki badan szerszych specyfikacji modeli BEER kursu realnego PLN/EUR prezentuja
takze Milo i Wrzesinski (2005) oraz Milo i Rutkowska (2005, 2006).
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wych na kurs deflowany cenami sektora wymiennego ' jest umiarkowany
— oceny parametrow przy relatywnych wydajno$ciach pracy wynosza 0,20 i 0,37
w modelach zawierajacych, odpowiednio, zmienne B™ i D*". W modelach
kurséw deflowanych indeksami CPI oddziatywanie relacji krajowych i zagra-
nicznych indekséw CPI i cen w przetworstwie przemystowym jest zdecydo-
wanie silniejsze (oceny parametrow rowne 1,35 i 1,51), co potwierdza oddziaty-
wanie na ( szokow podazowych (via relatywne ceny sektora niewymiennego)
i szokow popytowych.

Beza-Bojanowska (2009) oraz Begza-Bojanowska i MacDonald (2009)
koncentruja si¢ na analizie PLN/EUR urealnianego indeksami cen sektora
wymiennego w okresie 1998:03-2007:12. Wnioski sg zblizone do sformutowa-
nych przez Bezg¢-Bojanowska (2008), ale nieco blizsza analiza wynikow
pozwala sformutowaé dwie dos¢ istotne uwagi. Po pierwsze, wydtuzenie proby
0 obserwacje z roku 2007 prowadzi do spadku oszacowania i spadku precyzji
estymacji parametru dostosowan Aq w modelu, w ktorym ryzyko aproksymuje
deficyt budzetowy B™, ECT(Aq)=-0,085, t =2,3. Odwrotna tendencja jest
obecna w modelu z diugiem sektora rzadowego D™ (ECT(AqQ)=-0,167,
t=3,5), co posrednio wspiera zatozenia przyjete przy wyborze aproksymanty
ryzyka w modelu CHEER (rozdziat VI): wykorzystanie deficytu budzetowego
jako aproksymanty ryzyka walutowego na rynku ztotego jest problematyczne.
Po drugie, wydtuzenie szeregéw czasowych nie zwigksza precyzji ocen parame-
trow kwantyfikujacych oddzialywanie relatywnych terms of trade i realnych
stop procentowych na kurs realny, ale jednoczes$nie znaczaco podnosi precyzje
estymacji elastycznoéci q' wzgledem relatywnych wydajnosci pracy. Ostatecz-
nie Beza-Bojanowska (2009) i Beza-Bojanowska i MacDonald (2009) identyfi-
kuja nastepujace rownanie rownowagi:

q' =-0,545(r —r")-0,321(17 —1.7)—0,471r™" +0,471A"" +

10,4)

(2.1) ( (2,0) (3.2)

+0,696D™ + &1 (8.34)
4.7

Oddziatywanie dysparytetu stop procentowych i relatywnych terms of trade na
kurs realny q' budzi uzasadnione watpliwoséci. Co wiecej, aprecjacyjny wptyw
szokoéw podazowych jest reprezentowany w modelu (8.34) przez dwie zmienne,
tj. relatywng wydajnos$¢ pracy oraz aktywa zagraniczne netto obejmujgce FDI.
Niejasna jest rowniez zalezno$¢ pomiedzy aktywami zagranicznymi netto
i dlugiem sektora rzadowego. Watpliwosci sg uzasadnione, gdyz spadek A™
(wzrost dlugu zagranicznego) przektada si¢ w modelu (8.34) na aprecjacje
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zlotego, podczas gdy wzrost D™ prowadzi do ostabienia ztotego i nie jest jasne
do jakiego stopnia obecno$¢ jednej z tych zmiennych (uzasadniana duza war-
toscig ilorazu t) wynika z obecno$ci w modelu drugiej zmienne;.

Podsumowanie

Najwazniejszym powodem krytyki badan $redniookresowych determinant
kursow walut krajéw rozwinietych, a w jeszcze wiekszym stopniu walut krajow
Europy Srodkowo-Wschodniej jest eklektyzm modeli empirycznych, ktory
przejawia si¢ w daleko posunietej dowolnos$ci specyfikacji i interpretacji wyni-
kéw estymacji. Cechg wspolng badan prowadzonych dla obu grup krajow jest
jednak coraz szersze uwzglednianie wskazan modeli teoretycznych nawiazuja-
cych bezposrednio do nurtu NOEM oraz coraz czestsze ujednolicanie i do
pewnego stopnia upraszczanie specyfikacji modeli BEER. Ewolucja pogladow
na temat najwazniejszych $redniookresowych determinant realnych kurséw
walutowych nie zmienia jednak faktu, Ze w najnowszej literaturze nadal obecne
sg implementacje modeli BEER, ktorym mozna zarzuci¢ nadmierny eklektyzm
specyfikacji lub arbitralny dobor potencjalnych determinant kurséw realnych. Ta
ostatnia uwaga odnosi si¢ przede wszystkim do prac, ktérych najwazniejszym
celem sa szacunki kursow rownowagi, ale poniewaz te sa coraz czesciej
prowadzone dla walut krajow stabiej rozwinietych (np. Loko i Tuladhar, 2005;
limi, 2006; Zalduendo, 2006; Chudik i Mongardini, 2007; Roudet i in., 2007;
Al-Shehabi i Ding, 2008), krytyke moze tagodzi¢ niedostgpnosé¢ odpowiednich
szeregow czasowych lub tez niska jakos$¢ danych.

Przeglad najnowszych badan wskazuje, ze w najblizszych latach empirycz-
ne badania $redniookresowych determinant kurséw walutowych moga ewoluo-
waé w dwoch kierunkach. Po pierwsze, skutkiem utrzymujacego si¢ zaintereso-
wania wykorzystaniem nieliniowych modeli STAR w analizach kursow
walutowych moga by¢ proby ich syntezy z behawioralnymi modelami kursow
walutowych rownowagi (np. Sager, 2006 oraz Béreau i in., 2010). Po drugie,
coraz szerszg akceptacjg cieszg si¢ hipotezy formulowane na podstawie modeli
teoretycznych lokujacych si¢ w nurcie nowej makroekonomii gospodarki
otwartej. Dlatego tez mozna oczekiwac, iz proby ustalenia listy ,,wszystkich”
sredniookresowych determinant kursoéw walutowych w ramach jednorow-
naniowych modeli zredukowanych zostang zastgpione badaniami majacymi na
celu weryfikacje precyzyjnie formutowanych hipotez.
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W przedstawionych w nastepnym rozdziale badaniach $redniookresowych
determinant kursu PLN/EUR empirycznych przyjeto jeszcze inng perspektywe.
Celem kointegracyjnej analizy modelu VEC, obejmujacego jednoczesnie zmien-
ne obecne w krotkookresowym modelu CHEER oraz zmienne wskazywane
w modelach teoretycznych jako sredniookresowe determinanty kursu walutowe-
g0, jest konstrukcja szerszego systemu, w ktorym dostosowania kursu przebiega-
lyby jednoczesnie wzdhuz $ciezek rownowagi w réznych horyzontach czaso-
wych. Potwierdzenie tak zdefiniowanej, szerokiej hipotezy badawczej bytoby
posrednim potwierdzenie hipotezy gospodarki niedoskonatej wiedzy Frydmana
i Goldberga (2007).






Rozdzial 1 X
HYBRYDOWY MODEL KURSU Z1L.OTY/EURO
W OKRESIE 1999:01-2011:06

Wprowadzenie

Modele CHEER i BEER sg alternatywnymi transformacjami rownania
nieubezpieczonego parytetu stop procentowych. Dlatego tez w badaniach
empirycznych naturalnym rozwigzaniem wydaje si¢ — przynajmniej w pierw-
szym przyblizeniu — proba empirycznego rozstrzygnigcia, ktora z nich identyfi-
kuje $ciezke rownowagi kursu walutowego. Sprowadzenie problemu modelowa-
nia kursu walutowego do dyskryminacji migdzy modelami CHEER i BEER jest
jednak nadmiernym uproszczeniem.

Przyjmujac za punkt wyjscia modele CHEER i BEER z dlugoterminowymi
stopami procentowymi i statg premia za ryzyko:

q" =-@,((—Ap") = (i" = Ap™)) + @l 2, (9.1)

gdzie z jest wektorem s$redniookresowych determinant kursu realnego, tatwo
zauwazyC, ze model CHEER jest szczegdlnym przypadkiem modelu (9.1) ze
statymi (lub stacjonarnymi) oczekiwaniami kursowymi. Interpretacja jest jednak
inna, gdy analizowana jest zalezno$¢ kursu realnego od stop krotkoterminowych,
a o ksztattowaniu kursu walutowego wspotdecyduje premia za ryzyko. W stan-
dardowym modelu UIP ryzyko walutowe jest postrzegane jako autonomiczna
przyczyna wahan kurséw walutowych w krotkim okresie, ale nie mozna
wykluczy¢ jednoczesnie sytuacji, w ktorej wahania ryzyka ksztattujg oczekiwa-
nia kursowe i wlasnie ta druga interpretacja lezy u podstaw empirycznego
modelu kursu PLN/EUR, ktéry pozytywnie zweryfikowano w rozdziale VI.
Model CHEER identyfikuje wowczas krotkoterminowe determinanty kursu
realnego utozsamiane z przeptywami krotkoterminowych kapitatow spekula-
cyjnych i strategiami carry trade:

q =—@((-Ap")—(" —Ap7))+,A (9.2)
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Podstawowy problem napotykany przy dyskryminacji miedzy modelami
CHEER i BEER wynika stad, ze nie definiuja one sekwencji hipotez zagniez-
dzonych, gdyz $redniookresowe determinanty z ,, zawierajg inng informacj¢ niz
krotkookresowa premia za ryzyko.

Niezagniezdzenie modelu CHEER w modelu BEER przestaje by¢ proble-
mem empirycznym, gdy obu modelom nadamy interpretacj¢ rownan identyfiku-
jacych odchylenia kursu realnego od poziomu PPP, ktére wynikaja z oczekiwan
kursowych formulowanych przez roézne podmioty gospodarcze w rdznych
horyzontach czasowych. Takie przeformutowanie problemu identyfikacji nawia-
zuje bezposrednio do zatozen hipotezy gospodarki niedoskonatej wiedzy IKE,
zgodnie z ktora nie jest mozliwe aprioryczne okreslenie mechanizmow determi-
nu-acych oczekiwania. Jesli zatem w krotkim okresie o wahaniach kursow
realnych decydujg roznice stop procentowych i wahania ryzyka, za§ oczekiwania
$redniookresowe s3a powigzane z takimi zmiennymi fundamentalnymi jak
relatywne produktywnos$ci czynnikow produkcji czy aktywa zagraniczne netto,
to naturalnym podejsciem w modelowaniu kursu realnego jest analiza hybry-
dowego modelu VEC obejmujgcego zmienne obecne w réwnaniach (9.1)—(9.2),
w ktorym dopuszcza si¢ istnienie wigcej niz jednego wektora kointegrujacego
definiujacego trajektorie réwnowagi kursu realnego. Takie podejscie oznacza
przyjecie zalozenia, zgodnie z ktérym kursy realne moga by¢ opisywane przez
rézne roOwnania rOwnowagi w réznych horyzontach czasowych, a dostosowania
realnych kurséw walutowych moga przebiega¢ jednocze$nie wzdtuz réznych
$ciezek rownowagi.

Powyzsza propozycja konstrukcji modelu hybrydowego, laczacego rdzne
schematy formutowania oczekiwan prowadzi do pytania o to czy badania
kroétko- i Sredniookresowych determinant nie powinny by¢ prowadzone w dwoch
r6znych modelach empirycznych. W praktyce mozliwe sg dwa rozwigzania (por.
Juselius, 2006, rozdz. 19). W prostszym przypadku analiza moze polega¢ na
rozlacznej analizie systemow czastkowych (tutaj: modelu CHEER i modelu
BEER) a nastgpnie skonstruowaniu modelu zawierajagcego wszystkie zmienne
obecne w modelach czastkowych, a nastepnie na kwantyfikacji dostosowan tych
zmiennych do zidentyfikowanych uprzednio wektorow kointegrujacych (np.
Juselius, 1992). Drugie rozwigzanie polega z kolei na stopniowym poszerzaniu
informacji wykorzystywanej w analizie zwigzkow rownowagi i jest okreslane
przez Juselius (2006, s. 349-352) mianem strategii 0d-szczegétu-do-ogdfu
(from-specific-to-general, FSTG). W strategii FSGT wykorzystywana jest cecha
inwariantnosci wektorow kointegrujacych, ktora przejawia si¢ tym, ze wektor
kointegrujacy zidentyfikowany w mniejszym systemie VEC bedzie takze
definiowat $ciezke rownowagi w systemie VEC zawierajagcym poszerzong liste
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zmiennych. Odnoszac t¢ wlasno$¢ do wynikdéw analizy kointegracyjnej modelu
CHEER nalezy zatem oczekiwaé, ze w rozszerzonym modelu VEC
Y =107, A", Ap™,i ,i",U™T h®, AY" ] bedg obecne relacje kointegrujace
zidentyfikowane w rozdziale V1.

Podstawowa korzy$¢ wynikajaca z zastosowania procedury Juselius FSTG
wynika stad, ze sekwencyjne poszerzanie zbioru informacji pozwala rozstrzygac¢
czy dodatkowe zmienne (dokladniej: generujace je trendy stochastyczne)
wnoszg dodatkowg informacj¢ o zidentyfikowanych wcze$niej zalezno$ciach
rownowagi. W szczegolnym przypadku, gdy w rozszerzonym systemie VEC nie
zwicksza si¢ liczba wektoréw kointegrujacych, dodatkowe zmienne nie tylko nie
kointegrujg si¢ ze zmiennymi wyjsciowego modelu VEC, ale rowniez nie sg
skointegrowane wzajemnie. W takim przypadku ich uwzglednienie w systemie
VEC nie wigze si¢ ze zwigkszeniem informacji o relacjach kointegrujacych. Jesli
ponadto standardowe testy wykluczenia (exclusion test, Dennis, 2006, s. 72-72)
daja podstawy do ich usuni¢cia z modelu VEC, to jest to istotna informacja
0 potencjalnych determinantach zmiennych, ktorych $ciezki dlugookresowe
opisuja poszczegdlne wektory kointegrujace. Te¢ ostatnia uwage mozna odniesé
bezposrednio do omawianych w poprzednim rozdziale empirycznych modeli
BEER o bogatych specyfikacjach (np. model (8.34)), ale ktore sa jednoczesnie
budowane wokot tylko jednego wektora kointegrujacego, co oznacza brak
jakichkolwiek zaleznosci rownowagowych pomiedzy regresorami w rownaniach
kursu realnego. Watpliwos$ci zwigzane z potencjalnym ,przeparametryzowa-
niem” rownan roéwnowagi w modelach BEER pojawiajg si¢ takze wtedy, gdy
przy niezmienionej liczbie wektorow kointegrujacych uwzglednienie dodatko-
wych zmiennych pozwala na zmniejszenie odchylen od trajektorii rownowagi
(w modelu VEC-I(1): reszty B, Y | Bum Ry ) 1 ni€ jest jednoczesnie mozliwe
natozenie restrykcji zerowych na zwiazane z nimi parametry réwnowagi.
Juselius (2006, s. 351) podkresla, ze takie wyniki sg typowe dla badan prowa-
dzonych w mato liczebnych probach lub modelach VEC z btedami specyfikacji.

Whnioski s3 inne, gdy oparte na modelach teoretycznych rozszerzenia
systemu VEC prowadzg do wzrostu liczby identyfikowanych relacji rownowagi:
dodatkowe zmienne sa generowane przez trendy stochastyczne obecne w kursie
realnym lub jego determinantach, a to z kolei oznacza mozliwos¢ identyfikacji
dodatkowych relacji rownowagi, w tym alternatywnych relacji kointegrujacych
dla kursu realnego. Pojawia si¢ wowczas problem strukturalizacji dodatkowych
wektorow kointegrujacych, ktory jest stosunkowo lagodny przy niewielkim
wzroscie wymiaru przestrzeni kointegracyjnej. Juselius (2006) wskazuje, ze
w przypadku pojawienia si¢ tylko jednego dodatkowego wektora kointergujace-
go najlatwiejszym sposobem strukturalizacji rozszerzonego systemu VEC jest
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natozenie restrykcji obecnych w wyjsciowym modelu VEC, a nastgpnie analiza
ocen parametrow rownowagi (dodatkowa kolumna macierzy f) i parametrow
dostosowan (dodatkowy wiersz macierzy «), i proba nalozenia restrykcji
strukturalizujacych spdjnych z modelami teoretycznymi. Trudnosci zwigzane ze
strukturalizacjg ulegaja jednak zwielokrotnieniu, gdy wzrost liczby wektorow
kointegrujacych jest znaczny, a struktura restrykcji niejasna.

Whnioski formutowane na podstawie empirycznych modeli BEER,
a W szczegdlnosci wyniki analiz zalezno$ci kursow realnych od efektéw majat-
kowych i mechanizméw identyfikowanych w modelach NOEM, uzasadniaja
zawezenie listy determinant kurséw realnych definiowanych dla cen sektora
tradables do aproksymanty efektu Balassy-Samuelsona, aktywow zagranicznych
netto i wskaznikow terms of trade. Prezentowane w dalszej czesci rozdziatu
badania empiryczne kursu walutowego PLN/EUR uwzgledniajg ten fakt, a se-
kwencja rozszerzen modelu CHEER przedstawionego w rozdziale VI polega
w pierwszym kroku na dotaczeniu aproksymanty efektu Balassy-Samuelsona,
w drugim za$ na rozsze-rzeniu specyfikacji o aktywa zagraniczne netto i relaty-
wne wskazniki terms of trade.

1. Premia za ryzyko, efekt Balassy-Samuelsona i modele NOEM

Przeglad badan empirycznych kurséw walut krajow Europy Srodkowo-
-Wschodniej (Egert i in., 2004, 2007) i krajowych badan kursu ztotego (Beza-
-Bojanowska, 2008, 2009, Beza-Bojanowska i MacDonald, 2009) wskazuje na
rozbieznos¢ migdzy wskazaniami modeli NOEM, zgodnie z ktéorymi wzrost TFP
indukuje deprecjacje q', i wlasnosciami kurséw urealnianych cenami sektora
tradables, ktore w okresie nastgpujacym po szoku transformacyjnym i poprze-
dzajacym kryzys subprime charakteryzowaly si¢ trendami aprecjacyjnymi
0 roznej skali. Wyjasnienia przyczyn aprecjacji sg standardowe. Akcentowane
jest przede wszystkim znaczenie wzrostu konkurencyjnosci pozacenowej (zwig-
zanej z transferami technologii, aproksymowanej przez relatywne wydajno$ci
pracy) oraz posredni, nastgpujacy przez komponent non-tradables w deflatorach
sektora wymiennego, wptyw efektu Balassy-Samuelsona. Zakwestionowanie
wniosku o ,,immanentnym” trendzie aprecjacyjnym kursow realnych walut
krajow CEE jest stosunkowo proste w przypadku badan Egerta i in. (2004)
i (2007), gdyz autorzy koncentrujg sie na analizie kursu deflowanego indeksami
cen produkcji przemystowej ogdétem, a wada tych ostatnich jest to, ze zalezg one
W znacznej mierze od (istotnego w badanym okresie, np.) wzrostu cen regulowa-
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nych. Sformutowanie analogicznych zastrzezen w odniesieniu wnioskow Bezy-
-Bojanowskiej (2008, 2009) i Bgzy-Bojanowskiej i MacDonalda (2009) nie jest
juz mozliwe, gdyz ceny sektora wymiennego aproksymuje deflator produkcji
W przemysle przetworczym, a to oznacza, ze hipotez¢ o wplywie dodatnich
szokéw podazowych na realny kurs ztotego wzgledem euro (' nalezy traktowaé
jako pelnoprawng alternatywg¢ wobec postawione] w rozdziale VI hipotezy
0 powiazaniach kursu realnego z wahaniami ryzyka walutowego.

Analize potencjalnej zaleznosci kursu realnego ' od mechanizméw poda-
zowych przeprowadzono w ramach systemow VEC konstruowanych na podsta-
wie danych obejmujacych rézne okresy. Podobnie jak w modelu CHEER rozwa-
zono probe 1999:01-2009:09, w ktorej nie wystepuja powazniejsze symptomy
zmian strukturalnych w relacjach rownowagi, i probe wydluzong 1999:01
—2011:06. Analiza objeto system vy, =[q",Ap",Ap™,i% i h* U]
gdzie: h® =7 -10") =T =1"), 17, 17, BT, 1Y — wydajnosci pracy
w krajowym i zagranicznym sektorze tradables i non-tradables; wydajnos¢
pracy w sektorze tradables jest aproksymowana przez relacje wartosci dodane;j
brutto w przemy-sle ogdtem i liczby pracujacych w przemysle; wydajnos¢ pracy
w sektorze non-tradables reprezentuje iloraz wartosci dodanej brutto i liczby
pracujacych poza przemystem.

Wstepny etap badan polegat na ustaleniu optymalnego opdznienia (S =3)
oraz identyfikacji mozliwie krotkiej listy zmiennych sztucznych zapewniajacych
satysfakcjonujace wlasnosci stochastyczne modelu.

Tabela 9.1. Testy stabej egzogenicznosci h® i UPST

1999:01-2009:09 1999:01-2011:06
Model ze Model bez Model ze Model bez
\ zmiennymi zero- zmiennych zero- zmiennymi zero- zmiennych zero-
jedynkowymi jedynkowych jedynkowymi jedynkowych
hBS U DST hBS U DST hBS U DST hBS U DST

0,490 0,905 0,387 0,771 0,271 0,664 0,519 0,973
0,779~ 0,386=~ 0,643~ 0,677~ 0,464~ 0,857~ 0,517~  0,996*
0,778~ 0,133~ 0,806 0,252~ 0,650~ 0,428« 0,720+ 0,866~
0,884 0,211 0,909 0,256 0,195 0,318 0,223 0,405
0,302 0,301 0,955 0,371 0,018 0,409 0,138 0,545
0,358 0,037 0,956 0,215 0,006 0,023 0,169 0,259

Objanienia: w tabeli podano graniczne poziomy istotnosci. Gwiazdkami wyrdzniono granicz-
ne poziomy istotno$ci w modelach VEC o liczbie wektoréw kointegrujacych wskazywanej przez
test Trace (*) i test Trace z korekta Bartletta (**). W modelu opartym na probie 1999:01-2011:06
zalozono obecno$¢ zmiany strukturalnej od kwietnia 2009.

o0 WN

391



Kurs toty/ enro. Teoria i empiria

W drugim kroku przeprowadzono testy stabej egzogeniczno$ci premii za
ryzyko U™ i efektu Balassy-Samuelsona h® . Wyniki zestawione w tabeli 9.1
prowadza do jednoznacznego wniosku o stabej egzogenicznos$ci obu zmiennych,
jesli tylko liczba wektorow kointegrujacych nie jest wigksza niz 4. Poniewaz we
wszystkich rozwazanych modelach VEC testy kointegracji Trace i Trace
z korekta Bartletta wskazuja na obecno$¢ odpowiednio 3 lub 2 warunkoéw
rOwnowagi, w nastgpnym etapie rozwazono warunkowy system VEC-I(1)
w okresie 1999:01-2011:06 ze stabo egzogeniczng premig za ryzyko i aproksy-
mantg mechanizmu Balassy-Samuelsona:

Ve =[a",Ap",Ap,i%,i";t,c0904] (9.3a)
Yoy =[UZT, 0T (9.3b)

Tabela 9.2. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-1(1) (9.3), 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) /1mAX|

0 213,60 191,96 0,000 0,000 0,9699
1 115,28 102,07 0,004 0,004 0,9135
2 60,88 51,63 0,066 0,278 0,9135
3 28,05 24,27 0,453 0,674 0,6952
4 7,45 6,98 0,839 0,871 0,6952

Objanienia: (B) wyroznia wariant testu Trace z matoprobkowsg korekta Bartletta.

Wskazania testow kointegracji w systemie warunkowym nie ulegaja zmia-
nie: test Trace z matoprobkowg korektg Bartletta potwierdza obecnos¢ dwoch
warunkow rownowagi (i taki wynik odpowiada trzem bliskim jedno$ci modutom
pierwiastkow macierzy towarzyszacej), podczas gdy wynik testu Trace daje
podstawy do rozwazenia trzech wektorow kointegrujacych (tab. 9.2). Wyniki
estymacji parametrow rownowagi i parametréw dostosowan w modelach VEC
z dwoma wektorami kointegrujacymi zawarto w tabeli 9.3. Wnioski sg nastepu-
jace. Po pierwsze, skala wptywu relatywnych wydajnosci pracy na realny kurs
walutowy ' okazuje si¢ empirycznie nieodréznialna od zera. Wprawdzie znak
oszacowania parametru rOwnowagi przy zmiennej h®* w pierwszym wariancie
modelu (tab. 9.3, gorny panel) wskazuje na aprecjacyjne oddzialywanie efektu
Balassy-Samuelsona, a ocena jest zblizona do uzyskanej przez Beze-Bojanow-
ska (2009) i Beze-Bojanowska i MacDonalda (2009) (rownanie (8.34)), to
zaro6wno male ilorazy t, jak i wyniki testow wykluczenia zmiennych sugeruja
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Tabela 9.3. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.3), 1999:01-2011:06

q’ Ap' i Ap”T i u ot h®s c0904 t
Bl -0,023 1 0 0 0 0 -0,026 0,0037 0,00005
(3.7) 13) (1.3) (1.9)
B, 1 —7,646 7,646 7,646 —7,646 -0,145 0,262 -0,146 0
(6,5) (6,5) (6,5) (6,5) (5,6) (1,6) (4,3)
a, -1,007 -0,777 0,023 -0,338 0,004 0 0 - -
(3,0) (8,4) (5,6) (5,0) (2,7
a, -0,215 . 0,002 0 0 - -
(6,4) (5,2)
LR =0,442
AR(1) = 0,118 AR(2) =0,221 DH = 0,000
AR(3) = 0,290 AR(4) = 0,55 ARCH(1) = 0,016 ARCH(2) = 0,062
q’ Ap' i Ap” i u T h®s c0904 t
Bl -0,0206 1 0 0 0 0 0 0 0,00002
(3,4) (2,8)
B, 1 -7,070 7,070 7,070 -7,070 -0,154 0,190 -0,146 0
(5,9) (5,9) (5,9) (5,9) (5,8) (1,1) (4,3)
a, —-0,868 —0,740 0,021 -0,319 0,004 0 0 - -
2,7) (8,4) (5,5) (4,9) (2,4)
a, 0,209 . 0,002 0,013 0 0 - -
(6,4) (5,0) (1,9)
LR = 0,526
AR(1)=0,100 AR(2)=0,242 DH = 0,000

AR(3) = 0,293 AR(4) = 0,558

ARCH(1) = 0,014 ARCH(2) = 0,054

Objasnienia: w nawiasach podano moduly ilorazéw t. Kropka oznacza, ze modut ilorazu t jest mniejszy od 2. LR — test ilorazu
wiarogodnosci restrykeji przeidentyfikowujacych, AR(S) — test LM autokorelacji rzgdu s, ARCH(s) — test LM efektu ARCH rzedu s, DH — test
Doornika-Hansena tacznej normalnosci sktadnika losowego. Dla testow LR, AR(S), ARCH(S) i DH podano graniczne poziomy istotnosci.

Odrzucenie hipotezy zaktadajacej normalnos$¢ sktadnika losowego wynika z leptokurtycznos$ci reszt w rownaniach stop procentowych.
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jednoznacznie usunigcie relatywnych wydajnosci pracy z systemu VEC. Taki
wynik jest spdjny z formutowana wyzej teza o anomalii aprecjacyjnej w okresie
bezposrednio poprzedzajacym kryzys subprime i stawia jednoczesnie pod
znakiem zapytania tezg, zgodnie z ktorg w Srednim horyzoncie czasowym nalezy
oczekiwaé nie tylko aprecjacji kurs PLN/EUR deflowanego indeksami CPI, ale
rowniez aprecjacji kursu realnego definiowanego dla cen tradables. Po drugie,
zastrzezenia budzi precyzja oszacowan parametru wskazujacego na obecno$¢
W analizowanej probie proceséw dezinflacyjnych. Wykluczenie z modelu trendu
deterministycznego nie prowadzi jednak do rewizji wniosku o nieistotnym
oddziatywaniu h®* na realny kurs walutowy q' i inflacje krajowa Ap' .

-0,1 -
-0,2 -
o 9 94 N o ¥ W © ~ Q 9 o o
S & o © © 9O © O o © O d o
o © © © © © © © © © © o o
- & & & 8§ & & & & & & Q& «
-------------- q(T) h(BS)

Rysunek 9.1. Realny kurs walutowy PLN/EUR " i relatywne sektorowe wydajnosci pracy h®,
1999:01-2011:06

Wstepnego wyjasnienia przyczyn niemoznosci empirycznego potwierdzenia
zaleznosci kursu realnego ' od aproksymanty efektu Balassy-Samuelsona h®
dostarcza analiza graficzna wahan obu zmiennych. Rysunek 9.1 przedstawia
ksztattowanie si¢ q' i h® w okresie 1999:01-2011:06. Wnioski s3 klarowne:
realny kurs walutowy charakteryzuje si¢ oscylacjami wokét poziomu przecie-
tnego, za$§ miara efektu BS wskazuje stala tendencj¢ wzrostowa z nieco
wigkszymi wahaniami w okresie przystepowania Polski do Unii Europejskiej
i w okresie kryzysu subprime. Wstepna analiza wskazuje zatem, ze warunkiem
identyfikacji relacji rownowagi miedzy h® a kursem realnym q" jest uwzgle-
dnienie w modelu VAR dodatkowej zmiennej, ktora, podobnie jak aproksymanta
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efektu BS, charakteryzowataby si¢ trwatym trendem i oscylacjami podobnymi
do obserwowanych w przypadku relatywnej krajowej i zagranicznej wydajnosci
pracy w sektorze wymiennym.
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Rysunek 9.2. Relatywne sektorowe wydajnosci pracy h® i wskazniki terms of trade r™",
1999:01-2011:06

Objasnienie: dla relatywnych wskaznikow terms of trade podano $rednie trzymiesigczne.

Przyczyn niemoznosci potwierdzenia efektu Balassy-Samuelsona w waha-
niach kursu zlotego deflowanego cenami sektora wymiennego mozna poszuki-
wac¢ w modelach NOEM. Przypomnijmy zatem, ze zgodnie z wynikami analiz
Benigno i Thoenissena (2003) wzrost TFP w sektorze tradables prowadzi do
spadku terms of trade i deprecjacji kursu deflowanego cenami sektora wymien-
nego q', ktora ostatecznie okazuje sie wieksza od aprecjacji kursu urealnianego
ogblnym indeksem cen  wynikajacej ze wzrostu cen w sektorze wymiennym.
Wstepna analiza szeregéw czasowych h® i relatywnych terms of trade r™"
(gdzie: r™ =(p*-p")-(pF-p™), p%, p", p =, p™ - krajowe i zagra-
niczne deflatory eksportu i importu) uzasadnia rozwazenie takiego mechanizmu
w modelach kursu realnego ztotego q' . Na rysunku 9.2 przedstawiono trajekto-
rie relatywnych wydajnoéci pracy h® i trzymiesiecznej $redniej ruchome;j
wskaznikow terms of trade r™" . | w tym przypadku wnioski sg jednoznaczne.
Po pierwsze, obie zmienne charakteryzujg si¢ trendami wzrostowymi. Po drugie,
w okresach, w ktorych wystepuje dodatnie odchylenie h®* od trendu obser-
wowane jest jednocze$nie ujemne odchylenie ™" .
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Rysunek 9.3. Realny kurs walutowy PLN/EUR q" i relatywne wskazniki terms of trade r™”"
(odchylenia do trendu), 1999:01-2011:06

Powyzsze wlasnoSci szeregow czasowych prowadza do zredefiniowania
strategii modelowania kursu realnego PLN/EUR. Wstepny i niesprzeczny ze
wskazaniami modeli NOEM wniosek o deprecjacyjnych skutkach ujemnego
odchylenia r™" od trendu (rys. 9.3) nie budzi powazniejszych zastrzezeh i moze
by¢ w zwiazku z tym traktowany jako hipoteza robocza w alternatywnym
wariancie modelu kursu realnego. Warunkiem koniecznym potwierdzenia
zalezno$ci przyczynowo-skutkowych wiazacych kurs realny z relatywnymi
wskaznikami terms of trade jest jednak wyjasnienie przyczyn systematycznego

wzrostu r™' .

2. Realny kurs PLN/EUR i zmienne fundamentalne — uogélnienie
problemu i hipotezy badawcze

Identyfikacja przyczyn trwatej tendencji wzrostowej relatywnych wydajno-
$ci pracy i relatywnych wskaznikow terms of trade nie jest ktopotliwa. Przeglad
literatury jednoznacznie wskazuje, ze wzrost produktywnosci czynnikéw produ-
kecji nalezy wigza¢ przede wszystkim z naptywem bezposrednich inwestycji
zagranicznych oraz skutkami ich dyfuzji (spillovers) w krajach, do ktorych te
inwestycje sa kierowane. Omoéwienie modeli teoretycznych i wynikow badan
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zaleznoéci miedzy FDI i h® wykracza daleko poza ramy tej monografii
(opracowania przegladowe: Fan, 2003, Welfe (red.), 2007; takze: Lim, 2001).
Ograniczajac dyskusje do najwazniejszych prac poswigeconych powigzaniom
TFP i FDI nalezy wskaza¢ przede wszystkim przelomowa pracg Hymera (1960)
(takze: Dunning i Rugman, 1985), w ktorej po raz pierwszy przedstawiono
krytyke neoklasycznych modeli portfelowych, w ktorych — przy braku frykcji
rynkowych — przeptywy kapitatow sa indukowane wytacznie przez réznice stop
procentowych. Hymer (1960) zaproponowal przesuniecie akcentu z analizy
portfelowej na analize strategii przedsigbiorstw migdzynarodowych (multina-
tional enterprise) i migdzynarodowe transfery aktywow niefinansowych (m.in.
wiedzy i technologii), czego celem jest zwigkszenie udzialu przedsigbiorstwa na
rynkach miedzynarodowych. Caves (1974) zaproponowal rozszerzenie analizy
Hymera (1960) wskazujac, ze czynnikiem decydujacym opojawieniu si¢ stru-
mienia bezpos$rednich inwestycji zagranicznych jest przewaga konkurencyjna
nad firmami krajowymi. Badanie ma charakter empiryczny, a testowana jest
hipoteza, zgodnie z ktora stopa zysku firm krajowych jest malejaca funkcja
presji konkurencyjnej wywieranej przez przedsigbiorstwo miedzynarodowe.
Wyniki empiryczne potwierdzaja istnienie takiej zaleznosci w gospodarkach
Kanady i Australii. Analiza skutkéw przeptywow i dyfuzji FDI jest podejmowa-
na szerzej przez Findlaya (1978), ktory bada hipotezg, iz pozytywne efekty
naptywu FDI s tym wigksze, im wigksza jest luka technologiczna, a skala dyfu-
zji FDI jest tym wigksza, im wigksza jest otwarto$¢ kraju na naptyw inwestycji
zagranicznych. O dodatnim oddziatywaniu naptywu FDI na stope wzrostu
decyduje ,,zarazanie” gospodarek stabiej rozwinigtych nowoczesnymi technolo-
giami, ktére dokonuje si¢ poprzez dostosowania firm bezposrednio kooperuja-
cych z przedsigbiorstwami miedzynarodowymi.

Modele dyfuzji bezposrednich inwestycji zagranicznych analizowane przez
Cavesa (1974) i Findlaya (1978) mieszcza si¢ w szeroko definiowanym nurcie
teorii organizacji przemystowych (industrial organization theory, por. Fan,
2003). Alternatywne podejscie w analizach naptywu FDI polega na stosownych
rozszerzeniach modeli endogenicznego wzrostu i uwzglednieniu FDI w sposob
analogiczny do przyjmowanego m.in. w pracach Romera (1990) oraz Mankiwa
i in. (1992) w badaniach wplywu na wzrost gospodarczy takich zmiennych jak
kapitat ludzki czy naktady na badania i rozwoj, B+R (por. Wang, 1990, szersza
dyskusja w: Welfe (red.), 2007). Dostrzegane sg rdéwniez powigzania intensyw-
nych naptywow FDI ze zmianami struktury inwestycji finansowanych ze zrodet
krajowych, tj. jednoczesne zanikanie (crowding-in) i akceleracja inwestycji
krajowych w roznych gateziach (Borensztein i in., 1998) i analizowane sa
zwiazki FDI ze specjalizacja krajoéw w produkcji wybranych dobr wymiennych
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(Walz, 1997). Waznym nurtem w badaniach jest ponadto ocena zdolnosci
absorpcyjnych krajow, do ktéorych kierowane sa bezposrednie inwestycje
zagraniczne, a teza Findlaya (1978), zgodnie z ktora dyfuzja FDI jest silniejsza
w przypadku wigkszej luki technologicznej, jest konfrontowana z konkurencyjng
hipoteza z pracy Glass i Saggi (2002), iz wigksza luka technologiczna ogranicza
mozliwosci absorpcyjne i ogranicza tym samym skale dyfuzji bezposrednich
inwestycji zagranicznych (por. Bijsterbosch i Kolasa, 2010).

Cho¢ modele teoretyczne uzasadniaja weryfikacje zaleznosci tempa wzrostu
gospodarczego od nasycenia gospodarki bezposrednimi inwestycjami zagranicz-
nymi, to w ogdlnym przypadku wynikéw badan empirycznych nie mozna uznaé
za jednoznaczne. Lim (2001) wskazuje, ze o ile badania prowadzone dla krajow
rozwini¢tych potwierdzaja pozytywny wptyw FDI na wzrost, to juz w przypadku
krajow Ameryki Lacinskiej wyniki sa mieszane i przyktadom analiz potwierdza-
jacych istotna role FDI mozna przeciwstawi¢ prace, w ktorych podobnych zalez-
nosci juz nie zidentyfikowano. Obserwowane sa jednocze$nie dos¢ duze rdznice
ocen parametrow mierzacych skale w jakiej naptywy bezposrednich inwestycji
zagranicznych przektadajg si¢ przyspieszenie tempa wzrostu gospodarczego, co
w og6lnym przypadku mozna wigza¢ ze zrdéznicowaniem kapitalu ludzkiego
i zdolnosci absorpcyjnych w réznych krajach. Badania empiryczne prowadzone
dla gospodarek krajow Europy Srodkowo-Wschodniej nie budza podobnych
zastrzezen. Pozytywny wptyw FDI na wzrost gospodarczy potwierdzaja m.in.
Barrell i Holland (2000) oraz Damijan i Rojec (2007). Podobne wnioski formu-
huja Bijsterbosch 1 Kolasa (2010), ktérzy nie tylko potwierdzaja istnienie zalez-
nosci miedzy naptywem FDI i wzrostem TFP, ale rowniez zwracaja uwage na
role kapitatu ludzkiego w absorpcji FDI w przetworstwie przemystowym oraz na
heterogeniczny charakter dyfuzji FDI w poszczeg6lnych sekcjach gospodarki.

Specyfikacje modeli empirycznych nawiazujacych bezposrednio do modeli
wzrostu endogenicznego sg stosunkowo proste i wigzg zmiany TFP ze strumie-
niem FDI oraz dodatkowymi zmiennymi kontrolnymi. Bijsterbosch i Kolasa
(2010) analizujg model Al, =@ AA™ + o, (I, —1.) + @iy, Z,,, 9dzie A™ ozna-
cza udzial skumulowanych naptywow FDI w wartosci dodanej brutto, zas z,
jest wektorem dodatkowych zmiennych takich jak aproksymanta kapitatu
ludzkiego, stopa inwestycji, importochtonno$¢ i aproksymanta naktadow na
badania i rozwdj. Latwo zatem zauwazy¢, ze omawiany w poprzednim rozdziale
model kursu realnego Alberoli i Navii (2008), w ktorym dodatkowo weryfiko-
wana jest hipoteza o zaleznosci relatywnej wydajnosci pracy od naptywu FDI
(dla Polski: I, —1; =0,91A™ + /1) moze by¢ postrzegany jako jedna z pierw-
szych prob posredniego powigzania wahan kursow realnych dyfuzja bezposre-
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dnich inwestycji zagranicznych, w ktorej wykorzystywane sa predykcje modeli
endogenicznego wzrostu.

Sformalizowany model powigzan kurséw realnych z FDI prezentuja Bulif
i Smidkova (2005). Punktem wyjscia jest standardowy model IS-LM rozszerzo-
ny o réwnanie nieubezpieczonego parytetu stop procentowych oraz funkcje
produkcji uwzgledniajaca explicite naptyw FDI. Analizowana jest mata, otwarta
gospodarka o suboptymalnym poziomie zakumulowanego kapitatu. Naptyw
bezposrednich inwestycji zagranicznych jest przyczyna wzrostu zadluzenia
zagranicznego, ale jednoczes$nie funkcja produkcji charakteryzuje si¢ rosnacymi
efektami skali. W modelu zaktada si¢ zbiezno$¢ dlugu zagranicznego do pozio-
mu pozadanego. Bulif i Smidkova (2005) analizuja skutki alternatywnych scena-
riuszy obejmujacych nieoczekiwany wzrost popytu zagranicznego, wzrost
poczatkowego poziomu zadluzenia oraz nieoczekiwany, podtrzymany wzrost
FDI. W tym ostatnim przypadku wskazania modelu sa jednoznaczne: skutkiem
trwatego dodatniego szoku podazowego jest przyrost majatku trwalego, wzrost
produkcji oraz aprecjacja waluty kraju, do ktérego kierowane sg bezposrednie
inwestycje zagraniczne.

Powigzanie wzrostu wskaznikow terms of trade z naptywem bezposrednich
inwestycji zagranicznych nie jest ktopotliwe. Istnienie takiej zaleznosci potwier-
dzajg niektore badania empiryczne. Aitken i in. (1997) znajduja empiryczne
potwierdzenie tezy, zgodnie z ktoéra naplywy FDI do sektora wymiennego
prowadza do pojawienia si¢ (lub wzmocnienia) efektow podazowych i wzrostu
eksportu. Walz (1997) kladzie akcent na znaczenie specjalizacji w produkcji
towarow wymiennych. Analogiczne kierunki badan mozna proponowac¢ odwotu-
jac si¢ do omawianych juz wyzej wnioskow Choudhriego i Khana (2005): jesli
specjalizacja umozliwia szersze stosowanie strategii PTM, ta ostatnia moze
decydowaé o wzroscie r’™™" pod warunkiem odpowiedniego wzrostu technolo-
gicznego zaawansowania i jakos$ci produkcji sektora wymiennego. Uzasadniona
jest zatem teza, iz indukowany przez naptyw FDI wzrost konkurencyjnosci
pozacenowej (Aglietta i in. (1998)) moze prowadzi¢ do sytuacji, gdy trendy
wzrostowe relatywnych wydajnosci pracy i wskaznikow terms of trade maja
wspdlne zrodia lub sytuacji, gdy wzrost r'®" nie wynika z deprecjacji kursu
realnego a podtrzymanie odpowiedniego strumienia eksportu netto nastepuje
takze przy wzroscie cen zbytu krajowych tradables w walutach zagranicznych
importerow.

Powyzsza dyskusja pozwala sformutowaé nastepujace wnioski:

— empiryczne badania kursow walutowych powinny obejmowaé weryfika-
cj¢ hipotezy o potencjalnej relacji rownowagi pomiedzy stopniem nasycenia
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gospodarki krajowej bezposrednimi inwestycjami zagranicznymi i wzrostem
relatywnych wydajnosci pracy;

—nalezy rozwazy¢ alternatywny kanal oddziatywania FDI na kursy realne,
tj. potencjalne powigzania wydajnosci pracy ze wskaznikami terms of trade;

— konstrukcja $redniookresowego modelu kursu realnego PLN/EUR wyma-
ga identyfikacji mechanizmu przeciwdziatajacego aprecjacji qT implikowanej
przez wzrost r™";

— potwierdzenie wptywu FDI na relatywne wydajnos$ci pracy lub relatywne
wskazniki terms of trade oznaczatoby, ze w standardowych specyfikacjach
modeli BEER nie tylko nie uwzglednia si¢ potencjalnej endogenicznosci deter-
minant kurséw realnych, ale rowniez ignoruje si¢ problem heterogenicznosci
aktywow zagranicznych netto.

W najbardziej ogdélnym przypadku aktywa zagraniczne netto mozna
zdekomponowa¢ na dtug wynikajacy z bezposrednich inwestycji zagranicznych
oraz pozostate pasywa finansowe (dalej: NFL): A" =A™ 4+ A%t gdzie
AVt = _ANA W pierwszym przyblizeniu wyréznienie dtugu powstalego na
skutek naptywu FDI wydaje si¢ watpliwe, gdyz oba rodzaje zadluzenia powodu-
ja pojawienie si¢ strumieni ptatnosci z tytutu dywidend, rat kapitatowych i odse-
tek. Jesli jednak naplyw bezposrednich inwestycji zagranicznych przektada sie
na wzrost potencjatu produkcyjnego, to wystapi presja aprecjacyjna. Pozostate
pasywa finansowe juz w krotkim okresie generuja strumienie platnosci, co
zgodnie z modelem strumieniowo-zasobowym prowadzi do realnej deprecjacji
waluty krajowej. W $rednim okresie ostateczny skutek wzrostu AN zalezy od
tego, ktory z powyzszych mechanizméw przewazy. Jesli cechg gospodarek kra-
jow CEE jest konwergencja realna do poziomu rozwinigtych krajow Unii
Europejskiej, to nalezy ponadto oczekiwac, ze proces ,,nasycania” nowoczesny-
mi technologiami ulegnie spowolnieniu, aprecjacyjne oddziatywanie FDI ostab-
nie i wiekszg role bedzie odgrywata presja deprecjacyjna ze strony pozostatych
pasywow netto. Niejednorodno$¢ NFL sprawia zatem, ze interpretacja standar-
dowych modeli BEER i ich uzytecznos¢ w szacunkach kursow rownowagi stajg
si¢ problematyczne. Powod jest oczywisty: oceny parametréw przy pasywach
zagranicznych netto A" bedg ulegaly zmianom wraz z wydtuzaniem proby lub
zmianami okresOw poddawanych analizom empirycznym.

Przeglad badan kursow realnych krajow CEE wskazuje, Zze bezposrednie
inwestycje zagraniczne sg wprawdzie uznawane za przyczyn¢ kumulowania si¢
dodatnich szokéw podazowych (m.in. Lommatzsch i Tober, 2004; Egert i in.,
2007), jednak niemal wszystkie analizy majg charakter uproszczony: hipotezy
0 oddziatywaniu FDI na h® nie sa poddawane weryfikacji empirycznej, a kursy
deflowane indeksami cen sektora wymiennego sa bezposrednio uzalezniane od
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relatywnych wydajno$ci pracy. Ignorowana jest jednoczesnie niejednorodno$é
NFL. Przyktady badan, w ktorych uwzgledniono explicite wptyw FDI na kursy
walut krajow Europy Srodkowo-Wschodniej sa nieliczne (Darvas, 2002; Kelm,
2010c; posrednio: Rubaszek, 2003a, 2003b; Alberola i Navia, 2008). Dekompo-
zycja pasywow zagranicznych netto A™" na zobowigzania z tytutu FDI A™
i pozostale zadluzenie A°" moze by¢ jednak warunkiem koniecznym identyfi-
kacji $redniookresowych trajektorii rownowagi kursow realnych definiowanych
dla cen sektora wymiennego. W szczegolnym przypadku realnego kursu ztotego
q" juz tylko pobiezna analiza graficzna pozwala sformutowaé dwa istotne
wnioski (por. rys. 9.4).
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Rysunek 9.4. Realny kurs walutowy PLN/EUR q' i pasywa zagraniczne netto a'™ , a
1999:01-2011:06

Objasnienie: wartosci zmiennych a(NFL), a(FDI) i a(OFL) odtozono na prawych osiach.

1. Udziat skumulowanych inwestycji zagranicznych w PKB a™ charak-
teryzuje wzrostem o nieliniowym charakterze, co moze wskazywac na postepu-

jace ,,nasycanie” gospodarki nowoczesnymi technologiami. Kwestig empiryczna
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pozostaje rozstrzygniecie, czy wzrost a™ moze by¢ postrzegany jako aproksy-

manta czynnikow podazowych decydujacych o systematycznym wzroscie
relatywnej wydajnoéci pracy h® i poprawie konkurencyjnosci r™" . Do weryfi-
kacji hipotez o kierunku zaleznosci przyczynowo-skutkowych zachodzacych
miedzy a™, h® i r'™ mozna wykorzystaé testy stabej egzogenicznosci.
Istnienie podstaw do konstrukcji modelu VEC warunkowego wzgledem a™
i obecnos$¢ dostosowan dwoch pozostatych zmiennych do trajektorii rownowagi
identyfikowanych w tym modelu moze by¢ woéwczas posrednim potwierdzeniem
hipotezy, zgodnie z ktdrg wzrost relatywnych wydajnosci pracy i wzrost terms of
trade wynikaja z naptywu nowoczesnych technologii i ich dvfuzii.

2. Udziat pozostatych pasywéw zagranicznych w PKB a®" takze wykazuje
tendencje wzrostowa, ale w odroznieniu od a™ zauwazalna jest wyrazna
tendencja do akceleracji zobowigzan zagranicznych. Za ten ostatni efekt odpo-
wiada w duzej mierze deprecjacja zlotego w okresie kryzysu finansowego
subprime, ale analiza pozwala stwierdzié, ze nie jest to czynnik jedyny, gdyz
wzrost a®™" byt takze obserwowany w okresach aprecjacji q'. Poréwnanie
historycznych §ciezek pozostatego zadluzenia zagranicznego i realnego kursu
PLN/EUR daje ponadto mocne podstawy do postawienia hipotezy o podobien-
stwie wahan ' wokét statej i oscylacji a®" wzdtuz trendu liniowego.

Uwzgledniajac powyzsze regularno$ci w szeregach czasowych rozwazono
nastepujacy model hybrydowy CHEER-BEER:

y(m) — [qT , ApT , Ap*’T ’ iS ’ i*S ’ a.OFL, aFDI ’ rTOT , hBS,U DST ,t], (94)

Hipotezy badawcze sg nastgpujace. Po pierwsze, cecha niezmienniczos$ci
wektoréow kointegrujacych uzasadnia zalozenie, iz w rozszerzonym systemie
VEC mozliwe bedzie potwierdzenie zaleznoéci q' od strategii inwestycyjnych
carry trade oraz identyfikacja ,,symptomatycznej” relacji kointegrujacej dla cen
krajowego sektora wymiennego:

Q' =—@((—Ap" )~ (" —ApT )+ U™ +... (9.5)
AP =g +... (9.6)

Ze wzgledu na duzy wymiar modelu (9.4) nie mozna wykluczy¢ a priori réznic
migdzy ocenami parametréw réwnowagi w modelach CHEER (6.35) i (6.41)
i ocenami parametrow hybrydowego modelu VEC-1(1) (efekt matej proby).

Po drugie, analiza modelu VEC-1(1) (9.4) jest prowadzona przy roboczym
zatozeniu, ze wahania kursu realnego q' sg wypadkowa presji deprecjacyjnej
wynikajacej ze wzrostu dlugu a®" i presji aprecjacyjnej indukowanej przez
wzrost konkurencyjnosci pozacenowej. Wzrost konkurencyjnos$ci pozacenowej

402



IX. Hybrydowy model kursu 3toty/ euro w okresie 1999:01-2011:06

moze by¢ reprezentowany bezposrednio przez wzrost relatywnych terms of trade
r’ lub posrednio (i zgodnie z omawianymi wyzej modelami Egerta i in., 2007)
przez relatywne wydajnoséci pracy h® . Je$li ponadto o wzroscie h® i r™
decyduje naplyw inwestycji zagranicznych a™ , to w modelu hybrydowym
mozliwe bedzie zidentyfikowanie dwoch dodatkowych relacji kointegrujacych:

q =pa* - +... (9.7)

r’ =ga™ +... (9.8)
lub

q" =p,a*" —p,h® +... (9.9)

h® =g.a™ ... (9.10)

Nie mozna jednocze$nie wykluczy¢ (i) skointegrowania relatywnych wydaj-

nosci pracy ze wskaznikami terms of trade i bezposrednimi inwestycjami zagra-
FDI

nicznymi a™ aproksymujgcymi trendy wzrostowe w h® i r™", (ii) redukcji
relacji (9.7)—(9.8) i (9.9)—(9.10) do wektora kointegrujacego:

q" =p,a%" —pa™ +... (9.11)
oraz (iii) jednoczesnej obecnosci h® i r' w réownaniu réwnowagi kursu
realnego q':

q =pa*t —or —g,h® +..., (9.12)

jesli tylko parametrowi ¢, bedzie mozna nadaé interpretacj¢ spojng z predyk-
cjami modeli NOEM, za$ parametr ¢,, bedzie kwantyfikowal obecnos¢ kompo-
nentu non-tradables w cenach produkcji przetworstwa przemystowego. W tym
ostatnim przypadku nalezy oczekiwac¢, iz ocena ¢, bgdzie zdecydowanie wigk-
sza od oszacowania ¢, .

3. Bezwarunkowe i warunkowe modele CHEER-BEER

W estymacji parametrow modelu VEC-I(1) (9.4) wykorzystano rekomen-
dacje Greenslade i in. (2002) (takze: Welfe, 2009, s. 391-297), ktorzy wykazuja
na podstawie eksperymentow Monte Carlo, ze wstepny etap konstrukcji modeli
VEC opartych na krotkich szeregach czasowych powinien polega¢ na natozeniu
restrykcji stabej egzogenicznosci jeszcze przed ustaleniem wymiaru przestrzeni
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kointegrujacej. Selekcji zmiennych stabo egzogenicznych nalezy dokonaé na
podstawie modeli teoretycznych. Greenslade i1 in. (2002) wykazuja, ze takie
rozwiazanie istotnie zwigksza moc testow kointegracji i1 testow restrykcji
strukturalizujacych. Aprioryczne wskazanie zmiennych stabo egzogenicznych
w modelu (9.4) jest jednak obcigzone ryzykiem. Stosunkowo mato kontrowers;ji
budzi zatozenie stabej egzogenicznosci krotkoterminowego dlugu rzadowego
U™, ktora znalazta potwierdzenie w modelu CHEER. Mato kontrowersyjne
jest rowniez zalozenie o egzogeniczno$ci zagranicznych cen Ap~ i stop
procentowych i . Dyskusja o wptywie bezposrednich inwestycji zagranicznych
a™ na relatywne wydajnoéci pracy h® i relatywne wskazniki terms of trade
r'°" daje z kolei pewne podstawy do konstrukcji systemu warunkowego
wzgledem FDI. Takie rozwigzanie moze budzi jednak zastrzezenia z co najmniej
dwodch powodow. Po pierwsze, powiazania pomiedzy napltywem FDI i wzrostem
TFP nie budza zastrzezen, ale kierunek zalezno$ci przyczynowo-skutkowych
wigzacych obie zmienne nie jest juz oczywisty. Praca Rodrika (1999) jest
przyktadem, w ktérym formutowana jest teza, iz bezposrednie inwestycje zagra-
niczne s3 kierowane do tych sekcji gospodarki, w ktérych jest obserwowana
wyzsza wydajnos¢ pracy. Po drugie, nie mozna wykluczy¢ powigzan mig¢dzy
przeptywami bezposrednich inwestycji zagranicznych a oczekiwaniami kurso-
wymi. Badania Grossmanna i in. (2009) wskazuja, ze aprecjacja kursu realnego
moze by¢ czynnikiem indukujacym naptyw FDI. Te watpliwosci sprawity, ze
testy kointegracji i strukturalizacje relacji rownowagi w modelu VEC-I(1) (9.4)
poprzedzono testami stabej egzogenicznosci i testami wykluczenia zmiennych
przy zatozeniu ro6znej liczby wektoréw kointegrujacych.

Wstepna ocena modelu hybrydowego miata charakter standardowy i polega-
ta na ustaleniu optymalnej dlugosci opdznienia w wyjsciowym modelu VAR
i listy zmiennych zero-jedynkowych eliminujacych obserwacje nietypowe.
Analiza reszt wskazta na koniecznos¢ dotgczenia zmiennych sztucznych obec-
nych w modelu CHEER (tab. 6.1) i dwoch dodatkowych zmiennych sztucznych
wyr6zniajacych sierpien 1998 i pazdziernik 2000, ktore poprawity wiasnosci
stochastyczne rownania pozostatych pasywow zagranicznych netto Aa™". Testy
stabej egzogenicznosci i testy wykluczen zmiennych z przestrzeni kointegracyj-
nej przeprowadzono dla skroconej proby 1999:01-2009:09 oraz proby 1999:01
—2011:06, w ktorej zgodnie z wynikami uzyskanymi w modelu CHEER
zatozono wystapienie zmiany strukturalnej w kwietniu 2009 roku:

y(m) — [qT ,ApT ,Ap*T 1i5 , i*S ’ a.OFL ’ a.FDI ’ I..TOT ,hBS ,U DST ,t’cogozﬂ! (913)
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Tabela 9.4. Testy stabej egzogenicznosci i testy wykluczenia zmiennych, modele VEC-1(1) (9.4)
i(9.13)
v qT ApT | S Ap* i*S a.OFL a.FDI r.TOT hBS U DST
Model VEC-1(1) (9.4) 1999:01-2009:09
Testy stabej egzogenicznosci

1 0,54~ 0,00 005« 003 001 004 0,11~ 0,39+ 0,23+ 0,28+
2 0,02 0,00 0,02 0,08+ 0,00 0,00 0,18~ 0,67~ 0,03 0,34*
3 0,01 0,00 0,00 0,16+ 0,00 0,01 0,24~ 0,66 0,01 0,33
4 0,00 0,00 0,00 0,14~ 0,00 0,03 0,28~ 0,21 0,00 0,45
5 0,00 0,00 0,00 0,22 0,00 0,02 0,34~ 0,01 0,00 0,04
6 0,00 0,00 0,00 0,03 0,00 0,00 0,02 0,01 0,00 0,03

Testy wykluczenia zmiennych
1 0,20~ 0,02 062« 0,02 0,02 013+ 0,01 0,79+ 0550~ 0,00
2 0,01 0,00 0,00 0,00 0,03 0,00 0,01 0,96« 0,06+ 0,00
3 0,00 0,00 0,00 0,00 002 0,00 0,00 0,99+ 0,05~ 0,01
4 0,00 0,00 0,00 0,00 0,02 0,00 0,00 0,53 0,03 0,01
5 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,02 0,01 0,02
6 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00

Model VEC-1(1) (9.13) 1999:01-2011:06

Testy stabej egzogenicznosci
1 0,20~ 0,08~ 061~ 0,01 0,04 0,01 0,07~ 0,61 0,01 0,99+
2 0,01 000 0,71~ 0,00 0,00 0,01 0,11~ 0,03 0,00 0,59+
3 0,00 0,00 063« 001 000 0,03 0,14 0,04 0,00 0,78+
4 0,00 0,00 o076~ 001 000 005 024 0,00 0,00 0,08+
5 0,00 0,00 0,04 0,03 0,00 0,07~ 0,36~ 0,00 0,00 0,03
6 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,25+ 0,00 0,00 0,01

Testy wykluczenia zmiennych
1 0,88~ 0,31~ 0,07~ 0,09 003 0,16+ 0,03 0,68~ 0,70~ 0,02
2 0,07~ 0,00 0,18~ 0,00 0,00 0,04 0,00 0,15~ 0,50~ 0,05*
3 0,00 0,00 0,02 0,00 0,00 0,00 0,00 0,20~ 0,30~ 0,10~
4 0,00 0,00 0,01 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,42~ 0,14~
5 0,00 0,00 0,00 0,00 000 0,00 0,00 0,00 0,09+ 0,18+
6 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,03 0,00

Objasnienia: w tabeli podano graniczne poziomy istotno$ci. Gwiazdkami oznaczono granicz-
ne poziomy istotnosci wieksze od 0,05. Pomini¢to wyniki testow dlav =7, 8 19, gdyz we wszyst-
kich przypadkach hipotezy zerowe zakladajace stabg egzogeniczno$¢ i usunigcie zmiennych
z przestrzeni kointegracyjnej sa odrzucane przy poziomie istotnosci mniejszym od 0,001.

Wyniki zestawiono w tabeli 9.4. Wnioski sa nastgpujgce. Po pierwsze,
uzasadniona jest konstrukcja modeli warunkowych wzgledem bezposrednich
inwestycji zagranicznych i ryzyka walutowego; staba egzogenicznos¢ U™ nie
budzi watpliwosci, jesli tylko liczba wektorow kointegrujacych nie jest wigksza
od 4. Po drugie, wyniki testow stabej egzogenicznosci zaleza od okresu, ktory
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obejmuje analiza empiryczna. W modelu opartym na probie skroconej 1999:09
—2009:09 potwierdzenie znajduje staba egzogeniczno$¢ relatywnych terms of
trade i zagranicznych cen, ale juz w modelu dla okresu 1999:09-2011:06 hipo-
teza o egzogenicznos$ci tych zmiennych jest odrzucana. Po trzecie, testy wyklu-
czen sugeruja wylaczenie z przestrzeni kointegracyjnej relatywnych terms of
trade i relatywnych wydajnosci pracy, jesli liczba wektoréw kointegrujgcych
w modelu VEC dla proby skroconej 1999:01-2009:09 nie jest wigcksza niz 4 i 3.

Wyniki sg inne, gdy rozwazymy cata probe 1999:01-2011:06 i model ze
zmiang strukturalng w kwietniu 2009 r. W tym przypadku istnieja mocne
podstawy do wykluczenia z przestrzeni kointegracyjnej relatywnych wydajnosci
pracy w systemach zawierajacych mniej niz 6 wektoréw kointegrujacych oraz
wykluczenia terms of trade, je§li system VEC zawiera mniej niz 4 relacje
kointegrujace. Podsumowujac, wstepne wyniki analizy bezwarunkowych modeli
VEC-I(1) (94) i (9.13) sugeruja przeprowadzenie tacznych testow slabej
egzogenicznosci bezposrednich inwestycji zagranicznych a™ i premii za ryzy-
ko U™ i wskazuja jednoczesnie na mozliwo$¢ usunigcia z systemu relatyw-
nych wydajnosci pracy h®® i relatywnych wskaznikow terms of trade r™' .
Ostateczna decyzja o konstrukcji modelu warunkowego wzgledem wigkszej
liczby zmiennych jest uzalezniona od liczby relacji kointegrujacych.

Tabela 9.5. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (9.13), 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) A

0 446,25 378,53 0,000 0,000 0,9813
1 346,89 296,08 0,000 0,000 0,9813
2 254,48 218,15 0,000 0,002 0,9532
3 184,92 158,85 0,001 0,062 0,9344
4 126,35 108,51 0,051 0,379 0,8686
5 79,58 63,49 0,450 0,923 0,8686
6 42,68 33,98 0,926 0,996 0,8641
7 19,72 13,50 0,995 0,999 0,5703
8 7,00 5,52 0,999 0,999 0,5703
9 1,97 1,76 0,992 0,995 0,5625

Objasnienia: jak do tab. 9.2.

Testy kointegracji w modelu VEC-I(1) (9.13) podsumowano w tabeli 9.5.
Wyniki s3 niejednoznaczne, gdyz daja podstawy do rozwazenia od 4 lub 5
wektorow kointegrujacych, podczas gdy analiza wartosci wlasnych macierzy
towarzyszace] pozwala na identyfikacje 7 pierwiastkow charakterystycznych,

406



IX. Hybrydowy model kursu 3toty/ euro w okresie 1999:01-2011:06

ktérych moduty leza blisko krawedzi kota jednostkowego, co wskazywatoby
Z kolei na wystepowanie tylko trzech relacji kointegrujacych. Tego ostatniego
nie wyklucza réwniez test Trace (B), jesli tylko decyzj¢ oprze¢ na wartosciach
krytycznych dla standardowego poziomu istotnosci 0,05. Obecnos¢ trzech
wektorow kointegrujagcych nie budzi powazniejszych zastrzezen, gdyz nie
mozna wykluczy¢, iz §ciezki rownowagi w modelach VEC-I(1) (9.4) i (9.13)
opisuja trajektorie (9.5)—(9.6) zidentyfikowane juz w modelu CHEER oraz
dodatkowy wektor kointegrujacy o strukturze zgodnej z rownaniem (9.11) lub
(9.12). Strukturalizacja modelu z pigcioma wektorami kointegrujacymi moze
natomiast polega¢ na jednoczesnym rozwazeniu réwnan (9.5)—(9.6) oraz (9.8),
(9.10) 1 (9.12), jednak w tym przypadku nalezatoby zignorowa¢ wyniki testow
wykluczen, ktore w modelu konstruowanym dla rozszerzonej proby 1999:01
—2011:06 sugeruja usuniecie z przestrzeni kointegrujacej relatywnych wydajno-
$ci pracy. Jeszcze inna interpretacja pojawia si¢, gdy rozwazymy trendostacjo-
narno$¢ zagranicznych realnych stop procentowych. W tym przypadku mozliwe
bytoby usuniecie z przestrzeni kointegrujacej relatywnych wydajnosci pracy h®
i rozwazenie modelu z wektorami kointegrujacymi (9.5)—(9.8) i réwnaniem
i —ApT =5, t+...

Ostatecznie analize modeli VEC-I1(1) (9.4) i (9.13) przeprowadzono przy
zatozeniu, ze liczba wektorow kointegrujacych wynosi 3 lub 4. Graniczne pozio-
my istotnosci w tacznych testach stabej egzogenicznosci a™ i U™ wynosza
0,261 i 0,271 w modelu VEC-I(1) (9.4) w probie 1999:01-2009:09 dla V =3
i V=4, za§ w modelu VEC-I(1) (9.13) w probie 1999:01-2011:06 sg rowne
odpowiednio 0,322 i 0,083.

Procedura Greenslade’a i in. (2002) budowy modeli VEC w probach
0 matej liczebnos$ci polega na konstrukcji systemu warunkowego i ponownym
testowaniu rzgdu kointegracji. Dlatego tez w nastepnym kroku przeprowadzono
testy kointegracji w modelu warunkowym (préba 1999:01-2009:09):

Yo =[a7,Ap", Ap™T,i%,i7,a%" r™T h®t]’ (9.14a)
Yoy =[@™ U] (9.14b)

i ponownie dopuszczono wystapienie zmiany strukturalnej w kwietniu 2009
roku w modelu opartym na probie rozszerzonej 1999:01-2011:06:

yE, =[a",Ap",Ap™T,i%,i",a%, r™  h®;t,c0904] (9.15a)
Yoy =[@7UPTT (9.15b)
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Tabela 9.6. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-1(1) (9.15), 1999:01-2011:06

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) ﬂm“x|
0 398,20 344,53 0,000 0,000 0,9602
1 302,26 264,18 0,000 0,000 0,9602
2 212,28 186,35 0,000 0,000 0,8783
3 143,87 126,17 0,001 0,015 0,8728
4 92,67 82,15 0,026 0,138 0,8728
5 50,89 34,65 0,331 0,932 0,8105
6 20,74 14,28 0,842 0,988 0,5576
7 8,42 6,63 0,763 0,896 0,5576

Objasnienia: jak do tab. 9.2.

Wyniki sa zbiezne z uzyskanymi w modelach bezwarunkowych i daja pod-
stawy do rozwazenia systemoéw VEC-I(1) z czterema lub pigcioma wektorami
kointegrujacymi, cho¢ analiza wartosci wlasnych macierzy towarzyszacej suge-
ruje obecnosé¢ tylko dwodch lub trzech relacji rownowagi (tab. 9.6); wskazania
testow kointegracji w modelu VEC-I(1) (9.14) sa identyczne.

W warunkowych modelach VEC-I(1) (9.14)—(9.15) ponownie przeprowa-
dzono testy stabej egzogenicznosci i testy wykluczenia zmiennych z przestrzeni
kointegracyjnej (tab. 9.7). Wyniki testow w modelu (9.14) nie prowadza do
zasadniczej rewizji wezesniejszych wnioskow: ograniczenie wymiaru przestrze-
ni kointegracyjnej do V =3 uzasadnia wykluczenie z modelu relatywnych terms
of trade i aproksymanty efektu Balassy-Samuelsona. Nalezy rowniez zauwazy¢,
ze w przypadku rozwazenia tylko jednego wektora kointegrujacego realny kurs
walutowy q" jest zmienng stabo egzogeniczng (p-value = 0,969). Jesli uwzgle-
dni¢ fakt, ze dla dwoch wektorow kointegrujacych wskazania testu stabej
egzogenicznosci sg niejednoznaczne (0,054), uzasadniona staje si¢ podejrzenie,
iz dostosowania realnego kursu walutowego moga przebiega¢ wzdtuz drugiej
relacji kointegrujacej. Podobnym rozumowaniem mozna wesprzec teze, zgodnie
z ktora roéwniez trzeci wektor kointegrujacy definiuje trajektori¢ rownowagi
kursu walutowego, a to oznaczatoby, ze model VEC-I(1) (9.14) moze okazac¢ si¢
systemem, w ktorym mozliwe bedzie rozwazenie dwoch wektoréw kointegruja-
cych o specyfikacjach zblizonych do réwnan (9.5) oraz (9.7) lub (9.9) lub (9.11)
lub (9.12), cho¢ mozliwo$¢ wykluczenia z przestrzeni kointegracyjnej r'™
i h® dla V =3 wskazuje, ze najbardziej prawdopodobna wydaje si¢ identyfika-
cja relacji kointegrujacej (9.11). Rownie interesujace sg wnioski, ktore mozna
sformutowaé w odniesieniu do potencjalnych zaleznosci pomiedzy r™", h®
i a™ . Otéz, zadna z tych zmiennych nie moze by¢ usunieta z przestrzeni
kointegracyjnej dla V =4, zas§ w modelu, gdzie V =3 istniejg podstawy do
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usuniecia z przestrzeni kointegrujacej r™" i h® . Taki wynik uzasadnia hipo-
teze, iz czwarty wektor kointegrujacy moze opisywac zalezno$ci migdzy zmien-
nymi standardowo aproksymujacymi w modelach BEER wptyw mechanizmow
podazowych na kurs walutowy (np. zaleznos¢ r™" od a™).

Wyniki testow stabej egzogenicznosci i wykluczenia zmiennych w modelu
VEC-1(1) (9.15) konstruowanym dla rozszerzonej proby 1999:01-2011:06
prowadza do cze$ciowe] rewizji powyzszych wnioskéw. Zmienna stabo
egzogeniczng okazuja si¢ krajowe stopy procentowe, a w przypadku wyboru
standardowego poziomu istotnosci 0,05 — takze pozostate pasywa zagraniczne
a®" . Zaskakujace sg natomiast wyniki testow wykluczenia zmiennych, ktore
sugeruja usuniecie z przestrzeni kointegrujacej aproksymanty ryzyka U7,

Tabela 9.7. Testy stabej egzogenicznosci i testy wykluczenia zmiennych, modele VEC-I(1) (9.14)
i (9.15)
Vv qT ApT iS Ap* i*S a.OFL a.FDI r.TOT hBS U DST
Model VEC-1(1) (9.4) 1999:01-2009:09
Testy stabej egzogenicznosci

1 0,97« 0,00 0,04 0,01 0,00 0,12 - 0,57«  0,30* -
2 0,05+ 0,00 0,00 0,04 0,00 0,02 - 0,71 0,00 -
3 0,01 0,00 0,00 0,08~ 0,00 0,04 - 0,86« 0,00 -
4 0,00 0,00 0,00 0,02 0,00 0,08+ - 0,01 0,00 -
5 0,00 0,00 0,00 0,03 0,00 0,09+ - 0,02 0,00 -
Testy wykluczenia zmiennych
1 0,09+ 0,01 0,39~ 0,02 005 017~ 0,03 0,84« 0,21 0,01
2 0,01 0,00 0,00 0,00 0,05~ 0,00 0,01 0,98« 0,08~ 0,01
3 0,00 0,00 0,00 0,00 0,03 0,00 0,00 0,98« 013+ 0,02
4 0,00 0,00 0,00 0,00 0,01 0,00 0,00 0,02 0,02 0,04
6 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,01 0,07+
Model VEC-I(1) (9.13) 1999:01-2011:06
Testy stabej egzogenicznosci
1 0,05+ 0,05 0,60~ 0,02 0,13* 0,05* - 0,87« 0,06+ -
2 0,01 0,00 0,84~ 0,00 0,00 0,08 - 0,01 0,00 -
3 0,00 0,00 0,72~ 0,00 0,00 0,08+ - 0,01 0,00 -
4 0,00 0,00 0,25~ 0,01 0,00 0,14+ - 0,00 0,00 -
6 0,00 0,00 0,01 001 0,00 0,04 - 0,00 0,00 -
Testy wykluczenia zmiennych
1 0,55« 0,11~ 0,06« 0,32* 0,15+ 0,03 0,18« 0,91 0,94 0,13~
2 0,08« 0,00 0,15~ 0,00 0,00 0,02 0,02 0,03 0,42« 0,09«
3 0,00 0,00 0,02 0,00 0,00 0,00 0,00 0,05 0,19~ 0,17+
4 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,01 0,24+
6 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,00 0,01 0,34+

Objasnienia: jak do tab. 9.4.
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Poniewaz dyskusja zaprezentowana w rozdziale VI wskazuje jednoznacznie, iz
uwzglednienie premii za ryzyko jest warunkiem skonstruowania stabilnego
rownania UIP, zmiennej U™" nie usunigto z modelu (9.15).

Podobnie jak w przypadku modelu CHEER, estymacji parametrow modelu
hybrydowego dokonano w dwoch etapach. W pierwszym rozwazono model
W probie skroconej 1999:01-2009:09, w ktorej nie zaznaczyly si¢ jeszcze symp-
tomy zmian strukturalnych wywotanych kryzysem subprime. Wyniki estymacji
okazuja si¢ nieakceptowalne z dwoch powodow (tab. 9.8).

Po pierwsze, w systemie VEC-I(1) (9.14) precyzja oszacowan parametréw
rownowagi przy relatywnych wydajnosciach pracy jest tak mata, ze uzasadnione
jest natozenie restrykcji zerowych we wszystkich wektorach kointegrujacych, co
jest wynikiem niespdjnym ze wskazaniami testow wykluczen (tab. 9.7).

Po drugie, niemozliwe okazuje si¢ nalozenie restrykcji odtwarzajacych
strukture wektoréow kointegrujacych z modelu CHEER i prowadzacych jedno-
czesnie do identyfikacji warunkow rownowagi o specyfikacjach zblizonych do
rownan (9.7)—(9.12). W Zadnym alternatywnym wariancie modelu VEC-I(1)
(9.14) graniczny poziom istotnosci nie byt wigkszy niz 0,012 (tab. 9.8, srodkowy
panel), co z formalnego punktu widzenia jest wynikiem dyskwalifikujacym
model. Blizsza analiza wynikéw zawartych w tabeli 9.8 pozwala jednak na
sformutowanie wnioskow, ktore daja podstawy do respecyfikacji modelu VEC
(9.14) i ponownego rozwazenia wektorow kointegrujacych o strukturach zblizo-
nych do réwnan (9.7)—(9.12). Ot6z, oszacowania parametréw w czwartym wek-
torze kointegruiacym wskazuig, ze zalezno$ci miedzy kursem walutowym q'
i zmiennymi a®*, a™ i r'" sg zgodne z formutowanymi hipotezami badaw-
czymi. Jednoczesnie trzeci wektor kointegrujacy wyznacza $ciezke, wzdiuz
ktorej zachodza dostosowania relatywnych wydajnoéci pracy h®, krajowych
stop procentowych i° oraz zagranicznych stop procentowych i i inflacji Ap™ .
Poniewaz wyniki testow restrykcji wykluczenia zmiennych i mata precyzja
oszacowan parametrow rownowagi przy h® daja jednoznaczne podstawy do
usunigcie tej zmiennej z przestrzeni kointegracyjnej, mozna przyjaé, ze trzeci
wektor kointegrujacy wyznacza w istocie $ciezke rownowagi dla nominalnych
stop procentowych i inflacji w strefie euro. Co wigcej, w modelu zaktadajacym
stacjonarnos¢ realnych stop procentowych w strefie euro (trzeci panel tab. 9.8)
trzeci wektor kointegrujacy wyznacza trajektorie, do ktorej dostosowujg sie
zagraniczne nominalne stopy procentowe i inflacja w trefie euro i jednoczesnie
mozna przyjac, ze obie zmienne dotyczace zagranicy nie dostosowujg si¢ do
pozostatych trzech wektorow kointegrujacych. Taki wynik — zbiezny z uzyska-
nym w modelu CHEER — $wiadczy modularnosci systemu VEC (9.14).

410



Tabela 9.8. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.14), 1999:01-2009:09

qT ApT iS Ap*‘l' i*S a.OFL a.FDI I,.TOT hBS U DST t
B! ~0,015 1 0 0 0 0 0 0 0,016 0 “1le5
(2,6) (1,1 0,3
Bl 1 7125 7,125 7125  -7,125 0 0 0 0,173 -0,203 0
(6.1) (6.1) (6.1) (6.1) (1,1) (5.8)
B 0,135 0 0 -1 1 0 —0,034 0091  -0010  -0,013 0
0.7 (5.2) 4,7) (0,5) 3.2)
Bl 1 ~1258 12,58 0 0 0,232 0,094 0616  -0,290 0 0
(175  (175) (5.2) (2,1) (7,1) (1,2)
al 3271 0994 0015 -0303 0007  -36091 0 3356 0,742 0 -
(5.4) (6,0) (2,0) (2,4) (2,1) 2,7 (2,4) (4,9
a) 0,107 . . . 0001  -0,155 0 0,172 . 0 -
(3.6) (3.7 (2,3) (2,9)
a . 0,009 0180  -0,006 . 0 . 0,255 0 -
(2,6) (3.1) (3.7 (3.7
al -0,206 0,030  -0,002 . . -0,305 0 -0,397  -0,056 0 -
(4.3 (2,2) (B.7) (2,8) (3,6) (4.7
LR = 0,004
AR(1)=0,144 AR(2) = 0,590 DH = 0,437
AR(3) =0,516 AR(4) = 0,330 ARCH(1) = 0,204 ARCH(2) = 0,199




Tabela 9.8. (cd.)

qT ApT iS Ap*‘l' i*S a.OFL a.FDI I,.TOT hBS U DST t
B! ~0,014 1 0 0 0 0 0 0 0 0 2e-5
(2,6) (1,5
Bl 1 -9,084 9,084 9,084  -9,084 0 0 0 0 0,184 0
(7.4) (7.4) (7.4) (7.4) (6,0)
i 0,130 0 0 -1 1 0 -0,036 0,096 0 0,011 0
9,7) (5.8) (4,8) (2.9)
Bl 1 ~1303 13,03 0 0 0,232 0,081 0576  —0,290 0 0
(18,9) (18,9) (54 21) (6.8) 1.2)
a 3591  -1,004 0017 0308 0,007  -4,069 0 —3509 0,782 0 -
(5.6) (5.6) @2.1) (2.3) 2.1) (2,8) (2,3) (4,8)
al -0,096 . . 0001  -0,137 0 0,151 . 0 -
(3.6) (3,5) (2,3) (2,4)
a) . 0,010 0169  -0,005 . 0 . 0,247 0 -
(3,0 (3.1) (3,5 (3,7)
al -0213  -0,030  -0,002 . . -0,313 0 -0,403 0,057 0 -
(4,3) 2,1) (3.9) (2,8) (3,5) (4,6)
LR = 0,012
AR(1)=0,119 AR(2) = 0,596 DH = 0,457

AR(3) = 0,507 AR(4) = 0,296

ARCH(1) = 0,229 ARCH(2) = 0,178




qT ApT iS Ap*‘l' I*S a.OFL a.FDI I,.TOT hBS U DST t
Bl ~0,009 1 0 0 0 0 0 0 0 0 25
(1.8) (1,6)
Bl 1 6,853 6,853 6853  —6,853 0 0 0 0 0,163 0
(5.3) (5.3) (5.3) (5.3) (6,1)
B 0 0 0 -1 1 0 0 0 0 0 0
B, 1 ~17,87 17,87 0 0 -0,295 0,194 0477  -0177 0 0
(20,5) (20,5) (5.4) (4.1) @7) (0.8)
a —4165  —1,070 —4,867 - —4537 0,672 - -
(5.4) (5.6) (3.1) @.7) (3.8)
a) -0,135 0,0013 0,011 0,162 - - -
(5.2) (4,0) (2,0) (2,8)
a 0,333  -0,013 - 0,348 - -
(3,2) (4,6) (2,8)
al -0,184  -0,024  -0,002 0,273 - -0,301  -0,044 - -
4,7 (2,2) (3.8) (3,1) (3,2) (4,9)
LR = 0,001
AR(1) =0,192 AR(2) = 0,596 DH = 0,451

AR(3) =0,721 AR(4) = 0,156

ARCH(1) = 0,457 ARCH(2) = 0,214

Objasnienia: jak do tab. 9.3.
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Analogiczng analiz¢ przeprowadzono dla modelu VEC-I(1) (9.15) w probie
1999:01-2011:06. Wnioski nie ulegajg zmianie, gdyz i w tym przypadku istnieja
wystarczajace przestanki do dekompozycji systemu VEC na dwa bloki réwnan.
Pierwszy opisuje inflacj¢ krajowa i realny kurs walutowy, a drugi — realne stopy
procentowe w strefie euro. Wnioski sg zatem klarowne: wyniki estymacji para-
metrow modeli hybrydowych (9.14)—(9.15) uzasadniaja pominigcie w badaniach
relatywnych wydajnosci pracy h® oraz konstrukcje systeméw warunkowych
nie tylko wzgledem FDI i premii za ryzyko, ale rowniez wzglgdem nominalnych
stop procentowych i inflacji w strefie euro.

4. Sredniookresowe determinanty kursu PLN/EUR. Kryzys subprime

W kolejnym etapie konstrukcji modelu hybrydowego CHEER-BEER
dokonano estymacji parametrow warunkowego systemu VEC-I(1):

Yo =007, Ap",i%, @, r Tt (9.16a)
Yoy =[@7 U7, ApT i (9.16b)

w skroconej probie 1999:01-2009:09.

Tabela 9.9 zawiera wyniki testow kointegracji, ktore wskazujg na obecnosé
trzech lub czterech wektoréw kointegrujgcych. Poniewaz wynik testu Trace
z matoprobkowa korekta Bartletta potwierdza obecno$¢ tylko trzech relacji
kointegrujacych i jest zgodny z wnioskami plynacymi z analizy wartosci wias-
nych macierzy towarzyszacej (dwa pierwiastki jednostkowe), estymacji parame-
trow dokonano przyjmujac V =3.

Wyniki estymacji dwoch wariantow modelu VEC-1(1) (9. 16) zestawiono
w tabeli 9.10. Wnioski sg nastgpujace.

Tabela 9.9. Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (9.16), 1999:01-2009:09

v Trace Trace (B) p-value p-value (B) A

0 190,91 171,10 0,000 0,000 0,9761
1 128,64 113,19 0,000 0,003 0,9761
2 79,77 68,70 0,006 0,052 0,7241
3 45,81 38,08 0,035 0,166 0,7241
4 17,08 14,81 0,228 0,367 0,6631

Objasnienia: jak do tab. 9.2.
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Po pierwsze, testy restrykcji przeidentyfikowujacych w warunkowym
modelu VEC 1-(1) (9.16) potwierdzaja mozliwos¢ natozenia restrykcji struktura-
lizujacych (9.5)—(9.12).

Po drugie, porownanie oszacowan parametrow rownowagi w modelu VEC
(9.14) (tab. 9.8, srodkowy panel) z oszacowaniami parametrow warun-kowego
modelu VEC-I(1) (9.16) (tab. 9.10, gorny panel) wskazuie na matg wrazliwosé
wynikéw estymacji na zmiany specyfikacji. Usuniecie h®® z przestrzeni kointe-
gracyjnej oraz poszerzenie zbioru zmiennych stabo egzogenicznych o i oraz
Ap™ nie prowadzi do powazniejszych zmian oszacowan wektoréw kointegrujg-
cych; zblizone sa roéwniez oceny parametréw dostosowan. Podobienstwo
wynikow mozna zinterpretowac jako przestanke przemawiajaca za zastgpieniem
modelu VEC-1(1) (9.14) systemem warunkowym VEC-1(1) (9.16).

Po trzecie, w systemie zawierajacym trzy wektory kointegrujace mozliwa
jest identyfikacja dwodch warunkow réwnowagi, wzdluz ktérych nastepuja
dostosowania kursu walutowego (tab. 9.10, gbérny panel). W pierwszym
przypadku struktura wektora kointegrujacego odpowiada réwnaniu kursu
walutowego zidentyfikowanemu w ramach modelu CHEER, a rdznice spro-
wadzaja si¢ do nieco wigkszych oszacowan parametréw rownowagi, co, zgodnie
z sugestiami Juselius (2006), moze wynika¢ z oparcia badan na stosunkowo
krotkich szeregach czasowych. Wnioski ptynace z analizy drugiego réwnania
kursu walutowego bezposrednio koresponduja z wnioskami formutowanymi
w szerszym systemie VEC-I(1) (9.14). Uwage zwraca jednak wyraznie wigksza
i bardziej precyzyjna ocena parametru wigzgcego kurs realny q' z bezposredni-
mi inwestycjami zagranicznymi a™ . Pewne watpliwosci pojawiaja sie jednak
w przypadku oszacowan wektora kointegrujacego, definiujacego inflacje krajo-
wa, gdyz parametr kwantyfikujacy zbiezno$¢ cen krajowych do $ciezki PPP jest
nieodrdznialny od zera i trajektori¢ inflacji definiuje wytacznie ,,symptomatycz-
ny” trend dezinflacyjny. Ten ostatni wynik sktania do respecyfikacji drugiego
wektora kointegrujacego, ktéra w najprostszym przypadku moze polega¢ na
uwzglednieniu kosztow ptacowych w ksztattowaniu cen. Rozbudowa modelu
hybrydowego o dodatkowe zmienne nie jest mozliwa za wzgledu na mata liczeb-
no$¢ szeregdw czasowych, a to oznacza, ze problem modelowania cen nalezy
podja¢ w ramach modelu VEC zawierajacego inng liste¢ zmiennych (przyktad
w: Kelm, 2010b). Zauwazmy jednak, iz model VEC-I(1) (9.16) pozwala na
rozwazenie ,,zredukowanej” i spdjnej z predykcjami modeli NOEM formuty
kosztowej, jesli tylko przyjaé zatozenie, zgodnie z ktorym naptyw FDI mozna
powigza¢ ze wzrostem wydajnos$ci pracy i spadkowym trendem kosztow ptaco-
wych. Weryfikacja tak sformulowanej hipotezy roboczej polega na zmianie
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Tabela 9.10. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.16), 1999:01-2009:09

qT ApT iS Ap*‘l' i*S a.OFL a.FDI r.TOT U DST t
Bl 1 ~10,70 10,70 10,70 ~10,70 0 0 0 0,172 0
(6,0) (6.0) (6,0) (6.0) (.,1)
Bl -0,0061 1 0 0 0 0 0 0 0 0,00004
1,1) (3.,2)
Bl 1 16,64 16,64 0 0 0,351 0,133 0,471 0 0
17,2) (17,2) (11,0) (3.,1) (4,5)
al 0,130 . 0,001 0 0 0,185 0 0 -
(5.4) @7 @.7)
al 5162  -1,042 . 0 0 6,768 0 0 -
(6.,5) (5.7) (3,5)
a 0,237  -0041  -0,002 0 0 -0,334 0 0,259 0 -
(5.8) 4,3) (3.4) (3,4) .7
LR =0,531
AR(1)=0,102 AR(2) = 0,427 DH = 0,900

AR(3) =0,574 AR(4) = 0,147

ARCH(1) = 0,659 ARCH(2) = 0,609




qT ApT iS Ap*‘l' i*S a.OFL a.FDI r.TOT U DST
Bl 1 12,17 12,1 12,17 12,17 0 0 0 0,166
(7.1) (7.1) (7.1) (7.1) (.,2)
Bl -0,0086 1 0 0 0 0 0,0061 0 0
(1,5) (4,5)
i 1 -13,17 1317 0 0 0,289 0 0,657 0
(16,5) (16,5) (10,2) (10,6)
al 0,121 0,001 0 0 ~0,190 0 . 0
(5,0) 3.3) (3.2)
al 4308 -0,890 . 0 0 5,757 0 0
(6,2) (5.7) (3,5)
a 0,236  -0044  —0,002 0 0 -0,311 0 0,341 0
(5.4) 4,3) (3.3) (3,0) (3.4)
LR = 0,504
AR(1)=0,102 AR(2) = 0,470 DH = 0,911

AR(3) =0,612 AR(4) = 0,101

ARCH(1) = 0,820 ARCH(2) = 0,743

Objasnienia: jak do tab. 9.3.



Tabela 9.11. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.17), V =3, 1999:01-2009:09

qT ApT iS Ap*T i*S a.OFL a.FDI I,.TOT U DST H
Bl 1 6,816 6,816 6,816 6,816 0 0 0 0,181 0,109
4.3) 4,3) 4.3) 4.3) (6,3) (4,5)
Bl -0,0144 1 0 0 0 0 0 0 0 -0,0024
(2,4) @41)
Bl 1 -15,81 15,81 0 0 -0,329 0,179 0,454 0 0,654
(15,8) (15,8) (10,4) (4.,6) (4,3) (11,4)
al 0,161 0,001 0 0 ~0,174 0 0 -
(6,1) (2,3) .7
al 4366  -0,873 . 0 0 5,959 0 0 -
(6.,3) (5.4) (3,5)
a 0,231  -0033  -0,002 0 0 -0,314 0 0,211 0 -
(59) (36) (42) 33) 2.3)
LR = 0,279
AR(1) =0,201 AR(2) = 0,590 DH = 0,934

AR(3) =0,744 AR(4) = 0,158

ARCH(1) =0,811 ARCH(2) =0,279




S

OFL

FDI

TOT

U DST

q Ap' i Ap”T i a a r u
Bl 1 -11,88 11,88 11,88 -11,88 0 0 0 -0,155 0,078
(7,2) (7,2) (7,2) (7,2) (5,0 (3,0
B, -0,0108 1 0 0 0 0 0,0064 0 0 0,0058
(1,9 (4,7 (3,0
By 1 -13,02 13,02 0 0 -0,285 0 0,636 0 -0,654
(16,6) (16,6) (10,1) (10,5) (11,4)
a, -0,131 . 0,001 0 0 -0,177 0 0,123 0 -
(5.3) (3.2) (3,0) (2,)
a, —4,294 -0,897 . 0 0 -6,040 0 . 0 -
(6,1) (5,6) (3,6)
a, -0,242 -0,046 -0,002 0 0 -0,304 0 -0,326 0 -
(5.5) (4,5) (8.4 (2,8) (8,2
LR =0,788
AR(1) =0,091 AR(2) = 0,654 DH = 0,915

AR(3) = 0,728 AR(4) = 0,078

ARCH(1) = 0,966 ARCH(2) = 0,700

Objasnienia: jak do tab. 9.3.
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specyfikacji rownania inflacji i zastgpieniu trendu deterministycznego t bezpo-
$rednimi inwestycjami zagranicznymi a"™ (tab. 9.10, dolny panel).

Po czwarte, powigzanie trendu dezinflacyjnego z naptywem FDI pozwala na
usuniecie trendu deterministycznego z przestrzeni kointegracyjnej. Jednoczesne
uwzglednienie t i @™ w drugim wektorze kointegrujacym (réwnanie cen) spra-
wia, Ze oceny parametrOw rownowagi przy obu zmiennych stajg si¢ statystycz-
nie nieodrdznialne od zera. Nie jest mozliwe takze empiryczne potwierdzenie
jednoczesnego wpltywu a™ na inflacje krajowg (drugi wektor kointegrujacy)
i na realny kurs walutowy (trzeci wektor kointegrujacy), gdyz w tym drugim
przypadku elastyczno$é kursu realnego q' wzgledem a™ jest nieodréznialna
od zera. Nalozenie odpowiednich restrykcji prowadzi do parametryzacji modelu
(tab. 9.10, dolny panel), ktorej interpretacja jest zbiezna z predykcjami modeli
NOEM: wzrost TFP i wynikajace zen spadki kosztéw jednostkowych i cen prze-
ktadaja si¢ na deprecjacje kursu realnego. Wyniki estymacji modelu bez trendu
deterministycznego w przestrzeni kointegrujace;j:

Yo =[a",Ap",i%,a", r Y (9.17a)
y(>l(1) = [a'FDI ’U oo !Ap*T vi*s ]’ (917b)

zawarto w tabeli 9.11. Oceny parametréw rownowagi sa zblizone. Uwage
zwraca jednak wzrost oszacowania elastycznosci inflacji Ap’ wzgledem kursu
realnego qq’ .

Po piate, poréwnanie oszacowan parametrOw rownowagi uzyskanych
w trzecich wektorach kointegrujacych obu parametryzacji modelu (tabele 9.10
i 9.11, wektory S, , gorne i dolne panele) wskazuje, Ze usunigcie z nich a™
prowadzi do umiarkowanych zmian ocen parametréw przy realnych stopach
procentowych (spadek o ok. 20%) oraz pozostatych pasywach zagranicznych
netto a®" (spadek 0 13-17%) i jednocze$nie znacznego wzrostu oszacowania
elastycznosci wigzacej kurs realny z relatywnymi wskaznikami terms of trade
(wzrost o ok. 40%). Uzyskane wyniki sa oczywista konsekwencja natozenia
dodatkowych restrykcji, ale fakt, ze najwigkszym, kompensacyjnym zmianom
podlegajg oceny parametru przy relatywnych terms of trade mozna zinter-
pretowac jako posrednie potwierdzenie tezy, zgodnie z ktorg cze$¢ informacji
zawartej w bezpos$rednich inwestycjach zagranicznych a™ jest obecna w rela-
tywnych terms of trade r™" .

To ostatnie spostrzezenie oraz wczesniejsza dyskusja o roli konkurencyj-
nosci pozacenowej uzasadniajg weryfikacj¢ hipotezy o skointegrowaniu relatyw-
nych terms of trade z bezposrednimi inwestycjami brutto (rownania (9.7)—(9.8)).
W tym celu rozwazono system VEC-1(1) (9.17) z czterema wektorami kointe-
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IX. Hybrydowy model kursu 3toty/ euro w okresie 1999:01-2011:06

grujacymi. Zwigkszenie liczby wektoréw kointegrujacych znajduje pewne
wsparcie w wynikach testow kointegracji, ale mozna jednocze$nie wskazacd
merytoryczne przeslanki przemawiajace za rozwazeniem wariantu modelu dla
V =4. Otéz w pierwszej strukturalizacji modelu VEC-I(1) (9.16)—(9.17) (tab.
9.101 9.11, gbrne panele) trzecie wektory kointegrujagce wigzg wahania realnego
kursu walutowego q' z pozostalym zadhuzeniem zagranicznym a®" i jedno-
cze$nie z bezposrednimi inwestycjami brutto a™ i relatywnymi wskaznikami
terms of trade r™" . Latwo zatem zauwazy¢, ze podobnie jak wielu empirycz-
nych modeli BEER omoéwionych w poprzednim rozdziale, modele hybrydowe
CHEER-BEER (9.16)—(9.17) podlegaja krytyce akcentujacej przeparametryzo-
wanie rownan kursu realnego, gdyz aprecjacja q' wynika w nich z oddziaty-
wania dwoch powigzanych ze sobg mechanizméw. Z jednej strony trend FDI
aproksymuje wzrost TFP i poprzez mechanizmy podazowe prowadzi do apre-
cjacji q', ale jednoczesnie wzrost TFP i ,,nasycanie” gospodarki nowoczesnymi
technologiami jest czynnikiem sprzyjajacym specjalizacji w sektorze tradables
i wzrostowi terms of trade i rowniez przektada si¢ na aprecjacje kursu realnego.
Naturalnym rozwigzaniem jest zatem proba identyfikacji dwoch wektorow
kointegrujacych, z ktérych pierwszy opisywatby realny kurs walutowy jako
funkcje dtugu zagranicznego a®™" i relatywnych terms of trade lub udziatu FDI
w PKB, drugi za$ kwantyfikowatby explicite zalezno$¢ miedzy r™ i a™ .

Wyniki estymacji parametrow modelu VEC-I(1) (9.17) z czterema warun-
kami rownowagi zawarto w tabeli 9.12.

Interpretacja dwdch pierwszych wektorow kointegrujacych jest zblizona do
zaprezentowanej w modelu CHEER (rozdziat VI). Réwnanie krotkookresowej
réwnowagi rynku walutowego:

q" =—10,08((i* —Ap") — (i —Ap™")) +0189U > + (9.18)
(6,5) (6,6)

wigze wahania ' z mechanizmami charakterystycznymi dla strategii carry
trade. Rownanie inflacji krajowe;:

Ap" =0,0084q" —0,0047a™ + /1, (9.19)

(1,5) (3,5)

ma charakter symptomatyczny. Hipoteza, zgodnie z ktéra wyjasnienie spadku
inflacji za pomocg udziatu FDI w PKB ma charakter przyblizenia, a lezace u jej
podstaw zalozenie o mozliwosci aproksymacji malejgcego tempa wzrostu
jednostkowych kosztow pracy za pomoca a™ wymaga weryfikacji w inaczej
definiowanych systemach VEC. Przyklad modelu uzalezniajacego inflacje
w sektorze wymiennym od (i) dynamiki ptac, (ii) relacji cen i jednostkowych
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Tabela 9.12. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.17), V =4, 1999:01-2009:09

T

S

x5

OFL

FDI

q Ap' i Ap”T i a a r u
Bl 1 -10,08 10,08 10,08 -10,08 0 0 0 -0,189 0,086
(6,5) (6,5) (6,5) (6,5) (6,6) (3,5
B, -0,0084 1 0 0 0 0 0,0047 0 0 0,0044
(1,5) (3,5) (2,3)
By 1 -12,67 12,67 0 0 -0,268 0 0,691 0 —-0,639
(17,5) (17,5) (10,6) (12,0) (12,2)
B, 0,720 0 0 0 0 0 —-0,293 1 0 -0,519
(5,8) (10,4) (13,2)
a, -0,147 0,001 0 0 -0,213 0 0,167 0 -
(5.4) (2,2) (3,3) 2,7)
a, —4,832 —0,930 . 0 0 -6,716 0 . 0 -
(6,4) (5,4) (3,7)
a; -0,290 —0,046 —-0,002 0 0 -0,382 0 -0,290 0 -
(6,0) 4,2) (3,6) (3,3) 2,7)
a, 0,107 0,001 0 0 . 0 -0,275 0 -
(2,8) (2,4) (3,3)
LR =0,124
AR(1) =0,231 AR(2) = 0,681 DH = 0,823

AR(3) =0,762 AR(4) = 0,107

ARCH(1) = 0,786 ARCH(2) = 0,750

Objasnienia: jak do tab. 9.3.
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kosztow produkcji w sektorze tradables, (iii) relacji deflatora importu i jedno-
stkowych kosztow pracy w sektorze wymiennym, (iv) kursu realnego ' oraz
(v) stopy bezrobocia przedstawia Kelm (2010b).

Trzeci wektor kointegrujacy identyfikuje trajektori¢ kursu realnego:

q' =-1267(i°* —Ap") +0,268a”" —0,691r™" + 4, (9.20)
(17.5) (10,6) (12,0)

ktorej mozna nadac interpretacj¢ Sredniookresowa. Jednoprocentowy jedno-
czesny wzrost zadluzenia zagranicznego a®‘ i spadek relatywnych terms of
trade r™ prowadzi do prawie wprost proporcjonalnej (0,96%) deprecjaciji
kursu realnego q' i jest to wynik potwierdzajacy jednoczesnie predykcje modeli
strumieniowo-zasobowych i modeli NOEM. Powyzsza interpretacja ma jednak
charakter warunkowy, gdyz roéwnanie (9.20) zawiera krajowe realne stopy
procentowe i nie jest jednocze$nie mozliwe rozszerzenie go o stopy zagraniczne
(niemozno$¢ natozenia restrykcji symetrii na parametry przy stopach realnych
i*—Ap" i i —Ap” oraz nieistotnos¢ i —Ap”" w modelu bez restrykcji).
Problemy interpretacyjne wynikaja stad, ze semielastyczno$¢ kursu realnego '
wzgledem i° —Ap' jest zblizona do uzyskanej w réwnaniu (9.18), za$ ocena
parametru korekty bledem w réwnaniu Aq' przy trzecim wektorze kointegru-
jacym (-0,290, tab. 9.12, dolny panel) jest ponad dwukrotnie wigksza od
oszacowania parametru kwantyfikujagcego tempo dostosowan kursu realnego
wzdluz pierwszego wektora kointegrujacego (—0,147). Oznacza to, ze skutki
zmian krajowych nominalnych stop procentowych (np. ich wzrost o 1 punkt
proc.) na Aq" beda ponad trzykrotnie wieksze od skutkéw analogicznej zmiany
stop zagranicznych. Poniewaz skala transmisji krajowych impulsé6w monetar-
nych jest duza, nadanie stopom realnym i° —Ap' interpretacji tzw. zmiennej
kontrolnej, aproksymujacej oddzialywanie pominigtych zmiennych, jest
problematyczne. Mozliwa jest jednak interpretacja alternatywna, je§li obecnos¢
realnych stop procentowych w réwnaniu (9.20) powigza¢ z celami polityki
monetarnej. Przyjecie takiej perspektywy pozwala sformutowac tezg, zgodnie
z ktora réwnanie (9.20) kwantyfikuje sredniookresowa zaleznos¢ miedzy kursem
realnym q" i zmiennymi fundamentalnymi a®" i r'" po uwzglednieniu tej
cze$ci wahan (', ktéra bezposrednio zalezy od krotkookresowych korekt stop
procentowych banku centralnego.

Czwartg relacje kointegrujacg znormalizowano wzgledem wskaznikow
terms of trade:

" =0,293a™ —0,720q" + 2, (9.22)

(10,4) (5.8)
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O takim rozwigzaniu zadecydowata analiza parametréw dostosowan, z ktorej
jednoznacznie wynikato, ze dodatkowy wektor kointegrujacy definiuje $ciezke,
wzdhuz ktorej zachodzg dostosowania r™®" . Na podstawie rownania (9.21)
mozna wyprowadzi¢ dwa wnioski. Po pierwsze, empiryczne potwierdzenie
znajduje posrednie oddziatywanie FDI na wskazniki terms of trade, co mozna
rowniez zinterpretowacé jako potwierdzenie znaczacej roli konkurencyjnio$ci
pozacenowe] w ksztattowaniu bilansu handlowego Polski. Po drugie, ujemne
oszacowanie parametru przy kursie realnym q' jest zgodne z wnioskami
formutowanymi w modelach NOEM, w ktorych wzrost terms of trade przektada
si¢ na deprecjacj¢ waluty krajowej. Mozliwa jest takze interpretacja uwzgle-
dniajagca obecno$¢ strategii cenowych PTM. Zaktadajac, ze ceny eksportu
i importu sg wspotksztaltowane przez ceny krajowego sektora wymiennego oraz
ceny zagranicznego sektora tradables w przeliczeniu na walute krajowa, tj.
Pt =v.p" +@-v)(pT +b) i p" =0, p" +{@-v,)(p" +b), tatwo wykazaé,
ze znak parametru wigzacego krajowy wskaznik terms of trade i kurs realny g’
zalezy od relacji wag v, i v, , p°—p" =(v, —v.)q" . Ten ostatni wniosek
jest wazny z tego wzgledu, ze rownanie (9.21) mozna przeksztatci¢ do postaci
r' =—6,(vy —ve) (pF —p")+6a™ (6,,6,— parametry), co prowadzi do
rownowaznego z (9.21) rdwnania p®—p" =4 (p*F—-p™)+6,2™, w ktorym
6, >0 jesli tylko zachodzi v,, —v. >0. Badania prezentowane w pracy
Rubaszka (2009) wskazuja, ze udziat cen krajowych w ksztaltowaniu cen
importu i eksportu wynosi odpowiednio 0,84 i 0,74, a to oznacza, ze impli-
kowany przez réwnanie (9.21) wniosek od dodatnim znaku parametru kwanty-
fikujacego oddziatywanie kursu realnego na krajowy wskaznik terms of trade
znajduje w przypadku Polski potwierdzenie empiryczne.

Zamykajac dyskusje poswigcona estymacji parametrow rownowagi i para-
metrow dostosowan modelu hybrydowego (9.17) w skroconej probie 1999:01
—2009:09, uwage nalezy zwroci¢ na dwa fakty. Po pierwsze, interpretacji relacji
kointegrujacych (9.18)—(9.21) dokonano normalizujac pierwszy i trzeci wektor
kointegrujacy wzgledem kursu realnego, za$ wektor drugi i czwarty — wzgledem
inflacji krajowej i relatywnych wskaznikow terms of trade. Warto jednak
zauwazy¢, ze oceny parametrow dostosowan kursu realnego wskazuja na dosto-
sowania Aq" wzdhuz $ciezek wyznaczanych przez wszystkie wektory kointegru-
jace, co oznacza zbiezno$¢ realnego kursu PLN/EUR do trajektorii spojnych
z alternatywnymi teoretycznymi modelami kursow walutowych. Réwnanie
(9.18) mozna interpretowac jako model nieubezpieczonego parytetu stop procen-
towych z premig za ryzyko, podczas gdy dostosowania ¢ do $ciezki (9.19)
mozna zinterpretowa¢ jako potwierdzenie hipotezy parytetu sity nabywczej
walut skorygowanej o efekty reprezentowane przez inflacj¢ i naptywy FDI.
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Specyfikacja rownania (9.20) nawiazuje do standardowych modeli BEER wigza-
cych $redniookresowe wahania kurséw realnych z zadluzeniem zagranicznym
i skumulowanymi szokami podazowymi, za§ rownanie (9.21) potwierdza istotng
role strategii cenowych PTM w ksztattowaniu kursu realnego. Interpretacja
takich wynikow jest ktopotliwa, jesli punktem odniesienia jest standardowo
interpretowana hipoteza racjonalnych oczekiwan implikujaca istnienie jednego,
zobiektywizowanego modelu kursu realnego, ale jest w petni akceptowalna, jesli
tylko przyja¢ konkurencyjng hipoteze niedoskonatej wiedzy IKE.
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-------- beta(3)'y(t) beta(3)'R1(t) -------- beta(4)'y(t) beta(4)'R1(t)

Rysunek 9.5. Relacje £ Ym: | BimRi W modelu VEC-I(1) (9.17) z wektorami
kointegrujacymi (9.18)—(9.21), 1999:01-2009:09

Po drugie, strukturalizacja czterech wektorow kointegrujacych okazuje si¢
znacznie bardziej klopotliwa niz identyfikacja roéwnan rownowagi w modelu
Z trzema relacjami rownowagi. Swiadczy o tym relatywnie maty graniczny
poziom istotnosci (0,124) w tescie restrykcji strukturalizujgcych. Taki wynik
prowadzi do pytania o stabilno$¢ parametréow modelu VEC definiowanego przez
wektory kointegrujace (9.18)—(9.21), a watpliwosci narastajg, jesli uwzglednié
fakt, ze wnioski sformutowano na podstawie wynikow estymacji w skroconej
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probie, nieobejmujacej pozniejszej fazy kryzysu subprime. Na potencjalne
zagrozenia wynikajace z pomini¢cia w badaniach kryzysu subprime wskazuje
analiza relacji B, Yy 1 BymRy> ktore w obu réwnaniach kursu realnego
(9.18) i (9.20) i réwnaniu cen (9.19) wykazuja duze wahania od drugiego
potrocza 2008 (rys. 9.5).

Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.17) w probie rozszerzonej
1999:01-2011:06 potwierdza powyzsze watpliwosci. Po pierwsze, rekursywne
testy restrykcji strukturalizujacych wskazuja, ze wraz z wydluzaniem proby
réwnania (9.18)—(9.21) staja si¢ niespojne z wlasno§ciami procesu generujacego
zmienne modelu VEC-1(1) (9.17) — oszacowania parametréw rownowagi roznig
si¢ od uzyskiwanych w krotszej probie 1999:01-2009:09, a testy LR daja
podstawy do odrzucenia restrykcji strukturalizujacych (rys. 9.6).

80 1 100 -
60 | 80 1 -
60 |
40
40
20 20 e
0 0 e
[Te) ©0 ~ [o0] [2] o —
o o o o o — -
o o (=] o o o o
N N N N N N N
Ch(y) Cb(R1) Cb*

Rysunek 9.6. Rekursywne testy restrykcji strukturalizujgcych LR i rekursywne testy Cb statosci
parametrow rownowagi f = w modelu VEC-1(1) (9.17)
z wektorami kointegrujacymi (9.18)—(9.21), 1999:01-2005:01/2011:06

Objasnienia: LR*, Cb* — warto$ci krytyczne przy poziomie istotnosci 0,05; LR(R1), Cb(R1)
— testy restrykcji w modelu skoncentrowanym (por. rozdziat IV, punkt 5.2)

Po drugie, analiza reszt g, R, prowadzi do wniosku niesprzecznego ze
sformutowanym juz na podstawie analizy modelu CHEER, zgodnie z ktorym
przetom pierwszego i drugiego kwartatu 2009 wyznacza poczatek okresu trwate-
go niedowartosciowanie kursu realnego jesli jego poziom odnosi¢ do trajektorii
wyznaczanej przez rownanie UIP (rys. 9.7, lewy gorny panel). Latwo jednocze-
$nie zauwazyc¢, ze skala niedowarto§ciowania ztotego jest wyraznie wigksza od
drugiego kwartalu 2009 do pierwszego kwartatu 2010 i nieco mniejsza w dalszej
czgsci badanego okresu. Analiza reszt S, R, w rownaniu inflacji (rys. 9.7, pra-
wy gorny panel) pozwala na cze$ciowe wyjasnienie przyczyn zroéznicowania
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odchylenia q" od $ciezki (9.18). I tak, wzrost inflacji ponad poziom zgodny
zrownaniem (9.19) nastepuje od drugiego kwartalu 2010 r., a przesuniecie
W czasie mozna wigza¢ z opoznieniami w standardowym mechanizmie transmi-
sji kursu walutowego (pass through). W tym samym okresie obserwowane jest
wzmocnienie zlotego wzgledem trajektorii (9.18), a to oznacza, Zze mozna je
wigzaé z dostosowaniem cenowym — Wzrost cen krajowego sektora wymiennego
przektada si¢ na aprecjacje kursu realnego. Ostatecznie sekwencja obejmujaca
kolejno skokowy wzrost ryzyka walutowego, deprecjacje nominalng i realna,
a nastepnie wzrost dynamiki cen krajowych i umocnienie zlotego, nie prowadzi
w analizowanym okresie do powrotu q" i g na $ciezki rownowagi sprzed kry-
zysu subprime. Inne jest wyjasnienie ujemnych, wskazujacych na przewartoscio-
wanie, odchylen kursu realnego od S$ciezki rownowagi wyznaczanej przez
rownanie (9.20). Otoz, wywotany kryzysem subprime wzrost kursu nominalnego
jest czynnikiem skokowo zwigkszajacym udzial pozostalego zadtuzenia zagra-
nicznego w PKB. Od przetomu lat 2008-2009 nastepuje wyrazny wzrost dyna-
miki a%" (rys. 9.4, dolne panele) i to whasnie ten proces decyduje o ujemnym,
wskazujacym na przewartoéciowanie, odchyleniu q' od trajektorii (9.20).
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-------- beta(1)"y(t) beta(1)'R1(t) -------- beta(2)'y(t) beta(2)'R1(t)
0,6 -
0,4 -
0,2 1
00 -
024
0,4
-OYGZQOHNCV)Q'LOQDI\GDQOH
- N O I~ -
$S8SSSS8SS8S88S88 §E8EEE55858888¢8
-------- beta(3)'y(t) beta(3)'R1(t) -------- beta(4)'y(t) beta(4)'R1(t)

Rysunek 9.7. Relacje /Y | BimRe W modelu VEC-I(1) (9.17) z wektorami
kointegrujacymi (9.18)—(9.21), 1999:01-2011:06
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Podobnie jak w przypadku modelu CHEER respecyfikacja modelu (9.17)
w probie 1999:01-2011:06 polegata na rozszerzeniu go o zmienne sztuczne
uwzgledniajace omdéwione wyzej zmiany strukturalne. Rozwazono system VEC:

Yoy =[a",Ap",i%,a%",r™";t,c0904c0912 (9.22a)
Yoy =[@™ U7, ApT,iT (9.22b)

w ktorym obecnos$¢ zmiennej 0904 nalezy wigzaé ze wzrostem ryzyka global-
nego, zas$ zmienna c0912 wyrdznia okres, w ktorym nastgpuje wzrost inflacji
i jest jednoczesnie obserwowane szybsze narastanie dtugu a*" .

Wyniki testoéw kointegracji okazuja si¢ zbiezne do uzyskanych we wczes-
niejszych wariantach modelu: test Trace wskazuje na obecnos¢ 4 wektorow
kointegrujacych (p—value = 0,472), a uwzglednienie korekty Bartletta prowadzi
do identyfikacji 3 relacji rownowagi (0,138). W tabeli 9.13 zestawiono wyniki
estymacji dla V=3 i V=4, a na rysunku 9.8 sg przedstawione relacje

By Yy V BymRy W modelu z czterema warunkami rownowagi.

0,2 - ) 0,03

0,1 - 0,02
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0,2 1 :J' -0,01

03 4 -0,02 -

’ DO d N M T WO O© N~ 00 0 O
5839838853384 23333383888388838
288mwm38mm8m8 S VI S VIS VA S VBN S VAR S VARE s VY SV AN VAR S VAR SV Y oY
-------- beta(1)"y(t) beta(1)'R1(t) -------- beta(2)'y(t) beta(2)'R1(t)

0,3 - 0,15 -

0,10
0,05
0,00
-0,05

0,3 1 | -0,10

04 - -0,15 -

DO d N M I WD © M~ 0 O O OO d N M I I © - 0 O O
O O O O O O O O © © O « D O O O O O O O O O © «d d
oo O O O o O O O O o O o O O O O o O O O O O o
— AN N N &N &N &N &N &N &N &N &N N — N AN AN AN &N &N &N &N &N &N N N
-------- beta(3)'y(t) beta(3)'R1(t) -------- beta(4)'y(t) beta(4)'R1(t)

Rysunek 9.8. Relacje /) Ym: i BimRe W modelu VEC-1(1) (9.22) z wektorami
kointegrujacymi (9.23)—(9.26), 1999:01-2011:06
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Tabela 9.13. Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.22), 1999:01-2011:06

q Ap” i° Ap” i a®™ a™ rro’ u st c0904 0912 u
Bl 1 -11,68 11,68 11,68 -11,68 0 0 0 -0,178 0,073 0 0,085
(7.6) (7.6) (7.6) (7.6) (6,1) (3.3) (3,6)
B, -0,0036 1 0 0 0 0 0,0069 0 0 0 -0,0048 0,0065
0.7) (4.9) (3.6) 3.3)
By 1 -15,44 15,44 0 0 -0,309 0 0,688 0 0 0,172 -0,711
171 (17.0) (10,1) (8,5) G8)  (113)
a, -0,135 0,001 0 0 -0,169 0 0 - - -
(5.4 (3.3) (2,8)
a, -4,469 1,085 . 0 0 5,768 0 . 0 - - -
(6,8) (6,3) (3,6)
a, -0,216  -0,047 0,001 0 0 -0,246 0 -0,264 0 - - -
(6,0 (5.1) (2,8) (2,8) (3.0
LR =0,400

DH =0,418
ARCH(1) = 0,577 ARCH(2) = 0,406

AR(1) = 0,047 AR(2) = 0,260
AR(3) =0,807 AR(4) = 0,027




Tabela 9.13. (cd.)

T

*S

OFL

FDI

q Ap' i Ap™T i a a r u st c0904  c0912 u
Bl 1 -9,78 9,78 9,78 -9,78 0 0 0 -0,180 -0,065 0 0,086
(7,4) (7,4) (7,4) (7,4) (7,2) (3,2) 4,2)
B, —-0,0064 1 0 0 0 0 0,0049 0 0 0 -0,0045 0,0042
(1,2) (3,6) (3.6) (2,2)
By 1 -13,67 13,67 0 0 -0,264 0 0,701 0 0 0,137 -0,626
(183)  (1873) (10,6) (10,4) G5  (122)
B, 0,803 0 0 0 0 0 -0,309 1 0 0 -0,032 -0,527
(8,6) (14,5) 20)  (180)
a, -0,157 0 0 -0,250 0 0,229 0 - - -
(5.2) (3.4) (3.3)
a, -4,804 -1,047 0 0 -7,514 0 . 0 - - -
(6,5) (5,5) (4.2)
a, -0,272 -0,051 -0,002 0 0 -0,361 0 -0,226 0 - - -
(6,2) (4,5) (3,3) (3.4) (2,2)
a, 0,079 0,001 0 0 0,291 0 -0,379 0 - - -
€9)) (2,4) 2,7 (3,6)
LR =0,122
AR(1) =0,204 AR(2) = 0,313 DH = 0,194

AR(3) =0,932 AR(4) = 0,035

ARCH(1) = 0,576 ARCH(2) = 0,657

Objasnienia: jak do tab. 9.3.
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Whioski sg nastgpujace.

Po pierwsze, uwzglednienie zmiennych zero-jedynkowych c0904 i c0912
pozwala odtworzy¢ relacje kointegrujace zidentyfikowane w modelu VEC
(9.17). Oceny parametrow rownowagi sa zblizone, za$ parametry dostosowan
potwierdzaja obecnos¢ zidentyfikowanych wezesniej procesOw rownowazacych
system. Po drugie, oceny parametréw przy zmiennych sztucznych potwierdzaja
wniosek o trwatym wzroscie ryzyka walutowego (pierwszy wektor kointegruja-
cy) 1 tezg o przewarto$ciowaniu kursu realnego jesli poréwnywac jego Sciezke
z trajektorig definiowang przez réwnanie BEER (tab. 9.13, dolny panel, trzeci
wektor kointegrujacy). Po trzecie, empiryczne potwierdzenie znajduje hipoteza
0 trwatym wzroscie inflacji krajowej. Po czwarte, analiza relacji B, Y m
I B,mR: wskazuje, ze rozszerzenie modelu o zmienne ¢0904 i c0912 zape-
whnia akceptowalne wlasnoscii wektorow kointegrujacych.

Pewne zastrzezenia moga budzi¢ wyniki testu restrykcji przeidentyfikowu-
jacych w systemie z czterema warunkami rownowagi. W szczeg6lnosci, granicz-
ny poziom istotnos$ci rowny 0,122 moze prowadzi¢ do krytyki, iz struktura
zalezno$ci pomigdzy zmiennymi modelu VEC-I(1) (9.22) w zbyt matym stopniu
replikuje rzeczywiste wlasno$ci procesu generujacego dane, a w zbyt duzym jest
determinowana przez aprioryczne zatozenia. Co wigcej, wyniki testow rekursy-
wnych (rys. 9.9) wskazuja, iz graniczne poziomy istotno$ci przyjmuja wartosci
tylko nieco mniejsze od standardowo przyjmowanego poziomu istotno$ci 0,05,
niezaleznie od faktu, iz testy staloSci parametrow rownowagi nie dajg podstaw
do odrzucenia hipotezy =/, a estymacja rekursywna wskazuje na stabilizacje
oszacowan wraz z wydluzaniem wykorzystywanej proby. Z tej perspektywy
model VEC-I(1) (9.22) z czterema wektorami kointegrujacymi (pominigto
wyrazy wolne):

q' =-9,78((i* —Ap") —(i"® —Ap™))+0,180U > +0,065c0904  (9.23)

(7.4) (7,2)

(3.2)

Ap" =0,0064q" —0,0049a™ +0,0045¢0912 (9.24)
1,2) (3,6) (3,6)
q" =-1367(i* — Ap") +0,2642°" —0,701r™" —0,137c0912 (9.25)
(18,3) (10,6) (10,4) (5,5)
r =0,309a™ -0,803q" +0,032c0912 (9.26)
(14,5) (8,6) (2,0)

wymaga weryfikacji opartej na dtuzszych szeregach czasowych. Nie zmienia to
jednak faktu, ze model VEC-I(1) (9.22) z trzema wektorami kointegrujacymi
znajduje petne potwierdzenie empiryczne, a to z kolei oznacza, ze potwierdzenie
znajduje hipoteza zaktadajaca dostosowania kursu realnego ' do trajektorii
rownowagi definiowanych przez alternatywne modele teoretyczne.
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Rysunek 9.9. Rekursywne testy restrykcji strukturalizujacych LR i rekursywne testy Cb stato$ci
parametrow rownowagi £ =/ w modelu VEC-I(1) (9.22)
z wektorami kointegrujgcymi (9.23)—(9.26), 1999:01-2005:01/2011:06

Objasnienia: jak do rys. 9.6.

W tabeli 9.14 zestawiono najwazniejsze diagnostyki modelu CHEER
i modeli hybrydowych CHEER-BEER z trzema i czterema wektorami kointegru-
jacymi. Potwierdzaja one jednoznacznie, iz rozszerzenie modelu krétkookreso-
wego CHEERR 0 mechanizmy $redniookresowe prowadzi nie tylko do wyraznej
poprawy wiasno$ci stochastycznych rownania Aq', ale rowniez do zwigkszenia
precyzji odwzorowania zmienno$ci kursu PLN/EUR w analizowanej probie.

Tabela 9.14. Diagnostyki w modelu CHEER i modelach CHEER-BEER

CHEER CHEER-BEER CHEER-BEER
(tabela 6.17) V = 3 (tabela 9.13) V =4 (tabela 9.13)
Diagnostyki rownania kursu walutowego Aq"
Skosnosé 0,404 0,213 0,233
Kurtoza 3.315 3,101 3,243
Normalnos¢ (DH) 0,127 0,506 0,378
R? 0,477 0,671 0,673
Diagnostyki modelu VEC (systemowe)
AR(1) 0,030 0,047 0,204
AR(2) 0,398 0,260 0,313
ARCH(1) 0,084 0,578 0,576
Normalnos$¢ (DH) 0,000 0,420 0,194
Wsp. korelacji
kanonicznej 0,661 0,645 0,658

Objasnienia: dla testow normalno$ci Doornika-Hansena (DH), autokorelacji AR(S) i hetero-
skedastyczno$ci ARCH(S) sktadnikow losowych podano graniczne poziomy istotnosci (p-values).
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Podsumowanie

Celem badan omawianych w rozdziale IX byta proba rozszerzenia krotko-
okresowego modelu CHEER ze zmienng w czasie premia o mechanizmy decy-
dujace o Sredniookresowych wahaniach lub trendach realnego kursu PLN/EUR.
Punktem wyjscia analizy byla hipoteza gospodarki niedoskonalej wiedzy,
zgodnie z ktora inwestorzy moga formutowac swoje oczekiwania na podstawie
réznych modeli i w réznych horyzontach czasowych. Heterogeniczno$¢ uczest-
nikow rynku walutowego dopuszcza zatem sytuacje, w ktorej wahania kurséw
rynkowych sa wypadkowa krotko- i Srednioterminowych strategii inwestycyj-
nych, a to z kolei oznacza, ze w badaniach empirycznych nalezy uwzgledni¢
jednoczesne oddziatywanie kursy walutowe heterogenicznych zbiorow ich deter-
minant. Dlatego tez w badaniach kursu zlotego zalozono, ze zidentyfikowana
w rozdziale VI relacja rownowagi wigzaca wahania realnego kursu PLN/EUR
z krotkoterminowymi stopami procentowymi i wahaniami ryzyka walutowego
moze by¢ tylko jedna z kilku alternatywnych relacji definiujgcych warunki réw-
nowagi na rynku walutowym. Wyniki empiryczne uzyskane w ramach strategii
00d-szczegdtu-do-ogotu, ktora jest rekomendowana w przypadku badan modeli
VEC o duzych wymiarach, potwierdzaja tak sformutowang hipoteze badawcza.
Wyniki estymacji parametréw kolejnych wariantow hybrydowego modelu
hybrydowego wskazuja réwniez, ze badania empiryczne, w ktorych taczy sig¢
w jednym systemie VEC konkurencyjne lub komplementarne modele teoretycz-
ne nie powinny ogranicza¢ si¢ do testow hipotez spojnych z poszczegdlnymi
modelami teoretycznymi. Zgodnie z otwierajgcym monografie stwierdzeniem
Katariny Juselius o ,,zaskakujacej informatywnos$ci danych” odpowiednio szcze-
gb6towa analiza regularnosci w szeregach czasowych danych pozwala nie tylko
weryfikowac hipotezy bezposrednio wynikajace z modeli teoretycznych, ale
moze réwniez prowadzi¢ do odkrywania nowych zaleznosci przyczynowo
-skutkowych.

Konsekwencja przyjecia strategii FSTG jest sekwencyjna procedura kon-
strukcji hybrydowego modelu PLN/EUR.

W pierwszym kroku model CHEER rozszerzono o relatywna sektorowa
wydajno$¢ pracy standardowo wykorzystywang w innych badaniach w roli
aproksymanty efektu Balassy-Samuelsona. Wyniki estymacji nie potwierdzity
aprecjacyjnego oddziatywania czynnikoéw podazowych na realny kurs PLN/EUR
definiowany dla cen sektorow tradables, ale jednocze$nie zidentyfikowano
potencjalny i spojny ze wskazaniami modeli NOEM zwigzek pomig¢dzy zmienng
reprezentujaca efekt BS i relatywnymi wskaznikami terms of trade. Skutkiem
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bylo przeformutowanie hipotez badawczych i proba potwierdzenia zalezno$ci
przyczynowo-skutkowych wigzacych kurs realny ze wskaznikami terms of
trade, ktorych trendy moga odzwierciedlaé postepujaca specjalizacje kraju
w produkcji wybranych towaréw tradables (por. rozdz. VII, pkt 5) i mozliwosc¢
szerokiego stosowania strategii cenowych PTM. Poniewaz kurs realny definio-
wany dla cen sektor6w wymiennych charakteryzuje si¢ w analizowanej probie
oscylacjami wokot statej, za$ relatywne wskazniki terms of trade (i relatywne
sektorowe wydajno$ci pracy) systematycznie rosng, identyfikacja determinant
kursu PLN/EUR wymagata — z jednej strony — rozszerzenia modelu hybrydowe-
go o zmienng decydujacych o obecnosci wskazanych wyzej trendow, z drugiej
za$ — zidentyfikowania przyczyn wzglgdnej stabilizacji kursu realnego w warun-
kach systematycznie rosngcej konkurencyjnosci pozacenowej (por. rozdz. VIII,
pkt 5). I w tym przypadku analiza regularno$ci w szeregach czasowych
pozwolita postawi¢ hipoteze o heterogenicznym charakterze zadluzenia zagra-
nicznego, ktére mozna zdekomponowaé na pozytywnie oddziatujace na wydaj-
no$¢ pracy i wskazniki terms of trade naptywy FDI oraz indukujace presj¢
deprecjacyjng zadluzenie niezwigzane z naptywami bezposrednich inwestycji
zagranicznych.

Ostatecznie weryfikacji empirycznej poddano model hybrydowy, w ktoérym
oprocz zmiennych obecnych w modelu CHEER uwzgledniono poczatkowo
zadluzenie zwiazane z naptywem FDI, pozostate zadluzenie zagraniczne, rela-
tywne wskazniki terms of trade oraz realtywne sektorowe wydajnosci pracy, by
nastgpniec — na podstawie sekwencji testow stabej egzogenicznosci, testow
wykluczenia zmiennych z przestrzeni kointegracyjnej i wynikow estymacji para-
metrow rownowagi — wylaczy¢ z analizy aproksymante efektu Balassy-Samuel-
sona.

Analiza kointegracyjna tak zdefiniowanego systemu hybrydowego CHEER-
-BEER prowadzi do nast¢pujacych wnioskow.

1. Zmienne, ktorym w hipotezach badawczych jest przypisywana najwaz-
niejsza rola w ksztattowaniu realnego kursu PLN/EUR w krétkim i $rednim
okresie, tj. premia za ryzyko i udziat FDI w PKB, sa stabo egzogeniczne. Taki
wynik pozwala na konstrukcje systemu VEC warunkowego wzgledem tych
zmiennych i zapewnia spojnosc¢ interpretacji ekonomicznej, w ktorej nie pojawia
si¢ problem dostosowan tych zmiennych do zidentyfikowanych relacji rowno-
wagi kursu realnego PLN/EUR.

2. W modelu hybrydowym obecne sg 3 lub 4 wektory kointegrujace, ale
niezaleznie od ostatecznej decyzji o wymiarze przestrzeni kointegracyjnej na
dwa z nich mozna nalozy¢ restrykcje strukturalizujace rozwazane w modelu
CHEER i BEER i nada¢ interpretacj¢ warunkow réwnowagi kursu PLN/EUR
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IX. Hybrydowy model kursu toty/ euro w okresie 1999:01-2011:06

W krotkim 1 §rednim horyzoncie czasowym. Taki wynik wspiera tezg, zgodnie
z ktora oczekiwania kursowe heterogenicznych podmiotéw gospodarczych moga
by¢ formutowane w roéznych horyzontach czasowych i na podstawie réznych
modeli prognostycznych, a to z kolei mozna zinterpretowacé jako empiryczne
potwierdzenie hipotezy gospodarki niedoskonatej wiedzy.

3. W dajacym nieco szersze mozliwosci interpretacyjne modelu z czterema
wektorami kointegrujacymi kurs realny PLN/EUR dostosowuje si¢ do wszyst-
kich identyfikowanych warunkéw réwnowagi. Oznacza to, Ze interpretacje
mechanizméw determinujacych realny kurs PLN/EUR mozna rozszerzy¢ na
inne niz opisywane przez modele CHEER i BEER modele teoretyczne. Dyskusja
przedstawiona w ostatnim punkcie rozdzialu IX wskazuje, ze dodatkowym
warunkom réwnowagi mozna nada¢ interpretacje¢ modelu parytetu sity nabyw-
czej walut uwzgledniajacego procesy dezinflacyjne oraz modelu uzalezniajacego
kursu PLN/EUR od strategii cenowych pricing to market.

4. Wyniki estymacji pozwalaja sformulowa¢ wazne wnioski dla polityki
gospodarczej. W szczeg6lnosci, aprecjacyjne oddziatywanie bezposrednich
inwestycji zagranicznych i deprecjacyjne skutki wzrostu zadtuzenia niezwigza-
nego z FDI pozwalaja sformulowa¢ hipoteze o niestabilnym charakterze
rownowagi na rynku ztotego. Jesli przyjac, ze obserwowane w ostatnich latach
spowolnienie naplywu FDI i akceleracja pozostatego zadtuzenia zagranicznego
bedzie mialo miejsce w nastgpnych latach, to uzasadniona staje si¢ hipoteza, iz
w nieco dtuzszym horyzoncie czasowym moze nastgpi¢ glgbokie, deprecjacyjne
dostosowanie kursowe. Na takie zagrozenie wskazuja wyniki estymacji
parametréw Sredniookresowego rownania kursu PLN/EUR w probie 1999:01
—2011:06 obejmujacej kryzys subprime i kryzysy zadluzeniowe krajow
potudniowoeuropejskich (réwnanie (9.25)), zgodnie z ktéorymi od przetomu lat
2009-2010 jest obserwowane przewarto§ciowanie zlotego wzgledem euro. Jesli
przyjac¢, ze skokowa i niekonieczne gle¢boka deprecjacja zlotego moze byé
skutkiem okresowego wzrostu ryzyka globalnego, a to z kolei doprowadzi do
dalszego wzrostu udziatu zadhuzenia zagranicznego niezwigzanego z naptywem
FDI w PKB, to wyniki uzyskane w modelu hybrydowym pozwalajg nakresli¢
scenariusz ostrzegawczy, w ktorym przyczyng kryzysu walutowego moze by¢
bezposrednia wspotzaleznos¢ pomiedzy kursem PLN/EUR i poziomem diugu
zagranicznego.






ZAKONCZENIE

ZYozono$¢ problemow napotykanych w empirycznych badaniach kursow
walutowych, a szczegodlnosci kursow walut krajow zaliczanych do grupy krajow
doganiajacych (catching-up) sprawia, ze wykorzystanie standardowych metod
analizy ekonometrycznej, do ktorych mozna zaliczy¢ modele wektorowej korek-
ty btedem ze zmiennymi I(1), okazuje si¢ niewystarczajace. Decyduje o tym
fakt, iz na skutek konwergencji nominalnej, ktorej najbardziej spektakularnymi
przejawami byly gleboka dezinflacja i spadek nominalnych stop procentowych,
procesy stochastyczne generujace zmienne nominalne wykazujg silne cechy 1(2).
W efekcie realne kursy walutowe i realne stopy procentowe nie spetniaja spdjne-
go z hipoteza racjonalnych oczekiwan warunku stacjonarnosci, co nie tylko pro-
wadzi do powaznych trudnosci interpretacyjnych, ale otwiera takze dyskusje nad
przeformutowaniem zatozen przyjmowanych w wigkszosci modeli teoretycz-
nych.

Przyjeta w monografii strategia modelowania kursu PLN/EUR nawiazuje
bezposrednio nowego paradygmatu teoretycznego okreslanego mianem hipotezy
gospodarki niedoskonatej wiedzy. Zgodnie z zalozeniami przyjmowanymi
w modelu IKE Romana Frydmana i Michaela Goldberga oczekiwania podmio-
tow gospodarczych maja charakter heterogeniczny, za$ schematy ich formuto-
wania sg determinowane przez czynniki psychologiczne. Te ostatnie decyduja
0 tym, ze relatywnie dlugie okresy, w ktorych rewizje strategii inwestycyjnych
maja konserwatywny charakter, sa oddzielane krotkimi okresami, w ktorych
nastepuja gwattowne, odwracajace trendy zmiany schematow prognostycznych.
Zatozenia przyjmowane w hipotezie gospodarki niedoskonalej wiedzy pozwalaja
zatem wyjasni¢ przyczyny, dla ktorych w pewnych okresach (na przyktad
w okresie doganiania) zmienne nominalne moga by¢ zintegrowane w stopniu
drugim lub wykazywac silne cechy zmiennych 1(2).

Konsekwencja przyjecia zatozen hipotezy gospodarki niedoskonatej wiedzy
nie jest jedynie koniecznos$¢ zastgpienia standardowej analizy kointegracyjnej
modeli VEC-I(1) nieporéwnanie bardziej ztozong analiza systeméw VEC-1(2).
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Przyjeta w monografii strategia modelowania kursu PLN/EUR uwzglednia fakt,
ze hipoteza IKE zaklada heterogeniczno$¢ inwestorow, a to z kolei nie wyklucza
sytuacji, w ktorej formutuja oni oczekiwania w roznych horyzontach czasowych,
na podstawie réznych i zmieniajacych si¢ w czasie zbiorow zmiennych. Taka
interpretacja hipotezy IKE oznacza, ze identyfikacja najwazniejszych deter-
minant kursu PLN/EUR wymaga tgcznego rozwazenia i empirycznej weryfikacji
konkurencyjnych modeli teoretycznych w ramach jednego modelu empiryczne-
go. Co wiecej, konieczne staje si¢ rozwazenie modeli empirycznych, w ktorych
dostosowania kursu PLN/EUR przebiegaja jednoczesnie wzdluz trajektorii
rownowagi definiowanych dla r6znych horyzontéw czasowych.

Analize kursu ztotego wzgledem euro przeprowadzono zgodnie ze strategia
Katariny Juselius od-szczegofu-do-ogétu, ktéra wykorzystuje niezmienniczo$é
wektorow kointegrujacych i polega na systematycznym poszerzaniu zbioru
zmiennych analizowanych w modelach VEC. Dlatego tez punktem wyjscia
W badaniach byl prosty model parytetu sity nabywczej walut. Analize kointegra-
cyjna 1(2) modelu PPP poprzedzono standardowsg analizg 1(1), co miato na celu
poréwnanie uzyskiwanych wynikéw empirycznych z rezultatami badan innych
autorow. Wnioski okazaly si¢ symptomatyczne: w systemie obejmujacym kurs
nominalny oraz indeksy cen krajowych i zagranicznych obecne sg pierwiastki
wybuchowe, niemozliwe jest potwierdzenie obecnosci relacji kointegrujacych,
aw przypadku wymuszenia obecnosci jednego wektora kointegrujacego,
w systemie VEC-I(1) pojawiajg sie niebudzgce watpliwosci symptomy obecno-
sci procesow 1(2). Wyniki analizy systemu VEC-I(2) okazaly si¢ rowniez
nieakceptowalne, ale ich nieco bardziej szczegdlowa analiza doprowadzita do
wniosku o niekompletnosci specyfikacji wasko definiowanego modelu PPP
i potrzebie jego rozszerzenia o mechanizmy opisywane przez model nieubezpie-
czonego parytetu stop procentowych.

Wstepne wyniki tgcznej analizy modeli PPP i UIP okazaly si¢ réwniez
niesatysfakcjonujace. Niemozliwa byla nie tylko akceptacja hipotezy REH, ale
réwniez potwierdzenie uproszczonego wariantu hipotezy IKE, zgodnie z ktorym
realny kurs walutowy powinien kointegrowac si¢ z dysparytetem realnych stop
procentowych. Rozwigzaniem prowadzacym do uzyskania akceptowalnego mo-
delu CHEER kursu PLN/EUR okazalo si¢ ostatecznie uwzglgdnienie w bada-
niach aproksymanty ryzyka walutowego. Nalezy podkresli¢, ze taka respecyfika-
cja modelu CHEER nie jest sprzeczna z hipotezg IKE, w ktorej wskazuje sie, iz
glebokie rewizje strategii prognostycznych wynikaja z narastajacych nierowno-
wag (gap effects). Taka role pelnia w modelu CHEER jednoczesnie odchylenia
kursu realnego od poziomu parytetowego oraz wahania krotkoterminowego
dtugu sektora rzadowego.
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Model CHEER ze zmienng w czasie premig za ryzyko ma interpretacje
krétkookresowa, ktorg w niewielkim uproszczeniu mozna odnosi¢ do mechaniz-
mow decydujacych o strategiach spekulacyjnych carry trade. Dlatego tez w trze-
cim etapie zbadano oddziatywanie na kurs PLN/EUR zmiennych powszechnie
uznawanych za determinanty kursow walutowych w okresie srednim. I w tym
przypadku zastosowano strategi¢ FSTG, a rozwigzanie polegalo na rozszerzeniu
modelu CHEER z premia za ryzyko o dodatkowe zmienne, ktérymi ostatecznie
okazaly sie¢ zadluzenie zagraniczne wynikajace z naptywu bezposrednich inwe-
stycji zagranicznych (w proporcji do PKB), pozostate zadtuzenie zagraniczne
(udziat w PKB) oraz relatywne wskazniki terms of trade.

Analiza kointegracyjna modelu hybrydowego pozwolita sformutowa¢ kon-
cowe wnioski o mechanizmach determinujgcych wahania kursu PLN/EUR
W krotkim i1 §rednim okresie. Wyniki estymacji wskazuja, ze podstawowa deter-
minantg wahan kréotkookresowych jest ryzyko walutowe, zalezne od czynnikéw
wewnetrznych bezposrednio powiazanych z nieréwnowagg fiskalna, oraz czyn-
nikow zewnetrznych, ktore mozna utozsamia¢ z wahaniami ryzyka globalnego.
Po drugie, wzglgdna stabilno$¢ realnego kursu walutowego PLN/EUR w $red-
nim okresie wynika z aprecjacyjnego oddziatywania naptywu FDI, ktoérego
skutkiem jest wzrost konkurencyjnos$ci pozacenowej, oraz deprecjacyjnych skut-
kéw wzrostu zadluzenia zagranicznego niezwigzanego z FDI. Mozliwe jest
jednoczes$nie empiryczne potwierdzenie — w dlugim okresie — zbieznos$ci kursu
realnego do poziomu zgodnego z parytetem sity nabywczej walut, ale dosto-
sowanie to ma charakter nieliniowy. Potwierdzenie znajduje réwniez hipoteza
zaktadajgca wystepowanie strategii cenowych pricing to market na rynkach
towarowych.

Podsumowujac, w monografii przedstawiono dyskusje poszerzajaca zakres
badan kursow walutowych w zakresie ekonometrii stosowanej i zawarto jedno-
cze$nie wspartg wynikami empirycznymi propozycje reinterpretacji mechaniz-
moéw determinujacych bilateralny kurs PLN/EUR.

W warstwie metodologicznej nalezy podkresli¢ wage dwoch watkow.

Po pierwsze, przedstawiano pionierska w literaturze krajowej, a wylaczajac
prace autorstwa lub wspotautorstwa Katariny Juselius, jedna z nielicznych
w literaturze §wiatowej, probg zastosowania petnej analizy kointegracyjnej 1(2)
obejmujacej szczegdlowe badania struktury wielomianowych wektoréw kointe-
grujacych. Zastrzec nalezy w tym miejscu, iz analiza kointegracyjna zmiennych
1(2) nie jest nieobecna w literaturze polskiej. Przyktady badan kointegracyjnych
1(2)-w-1(1) zawiera praca Kelma i Majsterka (2006), w ktorej zanalizowano
zalezno$ci pomiedzy podaza pienigdza i cenami, oraz prace Majsterka i Kelma
(2005, 2007) | Majsterka i Welfego (2012, 2013), gdzie dokonano identyfikacji
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zmiennych generujacych i1 absorbujacych szoki 1(2) w sprzezeniu ptacowo-ceno-
wym. Kebtowski i Welfe (2010), (2012) oraz Kegblowski (2012) przedstawiaja
z kolei modele CHEER konstruowane w ramach procedur kointegracyjnych
1(2)-w-1(1) przy zatozeniu homogenicznosci dtugookresowej. Nie zmienia to
jednak faktu, ze omawiane w rozdziatach empirycznych wyniki estymacji stoja
w opozycji do wynikow zawartych w wigkszos$ci prac poswigconych modelowa-
niu kurséw walutowych krajow Europy Srodkowo-Wschodniej, a kursu zlotego
w szczeg6Olno$ci. Dyskusja przeprowadzona w rozdziale IV wskazuje, ze
zawegzenie badan do ,,ortodoksyjnego” wariantu modelu PPP i wykorzystanie
standardowych, ale jednoczesnie nadmiernie uproszczonych modeli VEC-1(1)
moze prowadzié¢, a w przypadku kursu PLN/EUR — prowadzi, do identyfikacji
relacji kointegrujacych CI(2,1), ktérym moze by¢ mylnie nadawana interpretacja
zwigzkow stacjonarnych. Z kolei badania zawarte w rozdziale VI i IX wspieraja
teze, zgodnie z ktéra o ostatecznej postaci modelu empirycznego decyduja
wyniki testow homogenicznosci dtugookresowej oraz — co jest dostrzegane
w literaturze niezwykle rzadko — homogenicznosci krotkookresowej. Arbitralne
nalozenie restrykcji homogenicznosci dhlugookresowej moze prowadzi¢ do
znieksztalcen wynikéw testow kointegracji. Jesli zauwazy¢é ponadto, ze
W wigkszosci analiz empirycznych jest dodatkowo przyjmowane arbitralne,
w przypadku krajow CEE zazwyczaj niepoprawne zatozenie homogeniczno$ci
krotkookresowej ,,uzasadniajace” zastgpienie analizy determinant wektora
zmiennych 'y, =[q",Ap",Ap"'] analizg determinant realnego kursu waluto-
wego q' , to przestaja zaskakiwaé wyniki testow kointegracji ,,potwierdzajace”
istnienie tylko pojedynczych relacji kointegrujacej nawet w modelach z bardzo
dlugimi listami zmiennych. Problem jest powazny, gdyz zawezenie badan do
pojedynczego wektora kointegrujacego, bedacego w istocie pewna mieszaning
wektorow strukturalnych, uniemozliwia poprawna identyfikacj¢ mechanizméw
decydujacych o wahaniach kursow realnych. Latwo bowiem zauwazy¢, ze
stwierdzenie, zgodnie z ktorym oddzialywanie na kurs walutowy wskaznikow
terms of trade jest statystycznie istotne, zas FDI — nieistotne niesie calkowicie
inng tres¢ niz stwierdzenie o istotnym oddziatywaniu na kurs wskaznikow terms
of trade oraz istotnym wplywie FDI na wskazniki terms of trade. Wyniki badan
daja zatem podstawy do postawienia tezy, ze warunkiem koniecznym okreslenia
struktury wzajemnych zalezno$ci miedzy kursem walutowym PLN/EUR i jego
determinantami jest przeprowadzenie pelnej analizy skointegrowania zmiennych
1(2) 1 rozwazenie modeli uproszczonych tylko w przypadku spetnienia formal-
nych kryteriow statystycznych. Badania omawiane w monografii te warunki
spetniaja.

440



ZLakoriczenie

Po drugie, w monografii przedstawiono pierwszy w literaturze krajowej
przyktad konsekwentnego zastosowania strategii modelowania 0d-szczegofu-do-
0gotu, FSTG, ktéra prowadzi do rozszerzenia modelu parytetu sity nabywczej
walut o model nieubezpieczonego parytetu stop procentowych i — w nastepnym
etapie — uogolnienia modelu CHEER do modelu hybrydowego uwzglednia-
jacego predykcje roznych modeli sredniookresowych. Mozliwo$¢ implementacji
podejscia FSTG jest istotna z tego wzgledu, ze zastosowania modeli VAR
spotykaja sie czesto z krytyka akcentujaca ich ograniczong przydatno$¢ w anali-
zach szerszych systemOw gospodarczych. Badania omawiane w monografii
dostarczaja kontrargumentow wobec tej krytyki.

W warstwie interpretacyjnej akcent nalezy potozy¢ na dwa wnioski ogdlne
i dwa nieco bardziej szczegotowe wnioski dla polityki gospodarczej.

Jednoznaczne potwierdzenie znajduje teza, iz ograniczenie badan empirycz-
nych do modeli opartych na hipotezie racjonalnych oczekiwan moze byc¢
rozwigzaniem niewystarczajagcym do pelnego opisu mechanizméw determinuja-
cych kursy walutowe. Omawiane w pracy analizy modelu CHEER nawigzuja do
wczesniejszych badan autora, a prezentowane wyniki sa — w niewielkim tylko
przyblizeniu — zbiezne do przedstawianych w pracach: Kebtowskiego i Welfego
(2012) 1 Kegbtowskiego (2012), jednak zgodnie z wiedzg autora badania zawarte
W monografii sg pierwszymi, w ktorych przeprowadzono formalny test hipotezy
REH wobec alternatywnej hipotezy IKE w odniesieniu do mechanizméw wiaza-
cych zmienne nominalne z nominalnym kursem PLN/EUR. Konsekwencje
odrzucenia hipotezy REH trudno przeceni¢, gdyz jest ona nadal jednym z Klu-
czowych zatozen wigkszoSci modeli teoretycznych. Wyniki zawarte w pracy
wskazywatyby zatem na ograniczong uzyteczno$¢ modeli teoretycznych w anali-
zach kursu zlotego i konieczno$¢ implementacji ztozonych procedur kointegra-
cyjnych.

W pracy zaproponowano rozszerzenie hipotezy gospodarki niedoskonalej
wiedzy. Przyjmujac za punkt wyjscia zatozenie o heterogenicznosci uczestnikow
rynku walutowego dokonano reinterpretacji IKE, zgodnie z ktorg w analizach
empirycznych nie mozna a priori wykluczy¢ jednoczesnych dostosowan kursow
walutowych do roznych, niekoniecznie zbieznych do siebie w srednim okresie,
$ciezek rownowagi. Wyniki estymacji parametrow modelu hybrydowego
potwierdzajg tak sformutowang hipoteze, a to oznacza, ze badania empiryczne
nie mogg ogranicza¢ sie jedynie do pytania o to czy kurs walutowy dostosowuje
si¢ do trajektorii rownowagi definiowanej przez wybrany model teoretyczny.
Istotne staje si¢ pytanie o to, do ktorych $ciezek rownowagi nastgpuja dostoso-
wania, jaka jest ich szybko$¢ i jaki jest efekt netto dostosowan w wybranym
okresie. Zaproponowane w monografii rozszerzenie hipotezy IKE dopuszcza
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zatem sytuacje, w ktorej biezacy poziom kursu walutowego bedzie spdjny
warunkami réwnowagi opisywanymi — na przyktad — przez $redniookresowy
model BEER, ale obserwowane jednocze$nie odchylenia kursu od $ciezki
wyznaczanej przez krotkookresowy model CHEER moga by¢ przyczyna
oddalania si¢ kursu od $ciezki BEER. Istnienie takich powigzan ma — zdaniem
autora — pierwszoplanowe znaczenie dla decyzji o momencie wprowadzenia
ztotego do mechanizmu kursowego ERM2. Otdz, zawezenie szacunkow kursu
parytetowego do jednego modelu teoretycznego moze prowadzi¢ do sytuacji,
W ktorej niedocenione zostang napigcia wynikajace z istnienia innych nieréwno-
wag. Wniosek mozna przeformutowac: w okresie poprzedzajacym wprowadze-
nie zlotego do mechanizmu ERM2 jednym z najwazniejszych zadan polityki
gospodarczej powinna by¢ minimalizacja potencjalnych réznic mig¢dzy ,,konku-
rencyjnymi” $ciezkami réwnowagi kursu walutowego, co zapewnitoby minima-
lizacj¢ napie¢ na rynku walutowym juz po przystapieniu do ERM2.

Wyniki estymacji parametrow krotkookresowego modelu CHEER jedn-
znacznie potwierdzaja kluczowa, a w warunkach postepujacej konwergencji stop
procentowych — pierwszoplanows, role ryzyka walutowego w ksztaltowaniu
kursu PLN/EUR. Zwazywszy na skale nominalnego i realnego dostosowania
kursowego na przetomie lat 2008-2009 takie stwierdzenie moze wydawaé si¢
truizmem, jednak jego ocena zmienia si¢, gdy uwzgledni¢ wyniki badan obejmu-
jacych okres przed kryzysem subprime, w ktory w do$¢ powszechnej opinii
zdominowany byt przez aprecjacyjne oddziatywanie mechanizméw podazowych
Balassy-Samuelsona. Uwage zwraca, ale jednocze$nie nie zaskakuje fakt, iz
rozszerzenie analiz ekonometrycznych o aproksymanty ryzyka walutowego
powoduje gieboki spadek oszacowan parametrow wiazacych kurs walutowy
z dysparytetem stop procentowych. Implikacje sa powazne. Jesli uwzgledni¢
postgpujaca konwergencje krotkoterminowych stop procentowych, ograniczona
skale transmisji pomigdzy krajowymi stopami procentowymi i kursem waluto-
wym oraz nasilajace si¢ procesy globalizacji, ktérych skutkiem jest ograniczanie
autonomii krajowej polityki monetarnej (por. Stawinski, 2008), uzasadniona
staje si¢ hipoteza o ograniczonymwplywie wtadz monetarnych na kurs walutowy
poprzez kanal stop procentowych. Przyjmujac dalej, iz skutecznos¢ interwencji
walutowych w warunkach powazniejszych napig¢ na rynku walutowym jest cO
najwyzej ograniczona (por. Stawinski, 2008), tatwo zauwazy¢, ze kluczowego
znaczenia nabiera minimalizowanie ryzyka walutowego przez wladze fiskalne.
I w tym przypadku skala deprecjacji ztotego na przetomie lat 2008—-2009 wpiera
tezg, ze w warunkach powazniejszych wahan ryzyka w skali globalnej mozliwo-
$ci oddziatywania na kurs zlotego praktycznie nie istnieja, ale jesli jednoczesnie
uwzgledni¢ stabilizujacy wplyw otwarcia przez Migdzynarodowy Fundusz
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Walutowy w potowie 2009 r. elastycznej linii kredytowej oraz pozytywne oceny
rynkow finansowych, z jakimi spotkaty si¢ w roku 2012 zmiany systemu emery-
talnego, to uzasadniona staje si¢ teza o potencjalnej zaleznosci kursu walutowe-
go od krajowej polityki gospodarczej w okresach wzglednej stabilizacji $wiato-
wych rynkow walutowych. Z tej perspektywy, pierwszoplanowego znaczenia
nabierajg wyniki potwierdzajace zwigzek miedzy premig za ryzyko i krotkookre-
sowym zadtuzeniem sektora rzadowego, z ktérych mozna wyprowadzi¢ wniosek
o mozliwosci wspodtksztattowania ryzyka kursowego przez wtadze fiskalne.

Analiza modelu hybrydowego CHEER-BEER uzasadnia teze o niestabil-
nym charakterze Sredniookresowej rownowagi kursu PLN/EUR i prowadzi do
scenariusza ostrzegawczego. Wyniki jednoznacznie wskazuja na deprecjacyjne
skutki wzrostu zadluzenia zagranicznego niezwigzanego z bezposrednimi inwe-
stycjami zagranicznymi. Znaczenia nabiera zatem pytanie o podtrzymywalnos¢
stabilizujacych realny kurs PLN/EUR mechanizméow podazowych, ktérych zro-
dlem jest naptyw i dyfuzja bezposrednich inwestycji zagranicznych, a skutkiem
— wzrost konkurencyjnosci pozacenowej. Potencjalne, ale jednocze$nie bardzo
powazne zagrozenia dla stabilnosci ztotego moga wynika¢ z faktu, ze w okresie
nastepujacym bezposrednio po apogeum kryzysu subprime obserwowana jest
akceleracja dlugu niezwiazanego z FDI, ktoéra tylko w ograniczonej skali nalezy
wigzaé z deprecjacja ztotego na przetomie lat 2008—2009, oraz malejace tempo
wzrostu bezposrednich inwestycji zagranicznych. W scenariuszu ostrzegawczym
nalezy zatem uwzgledni¢ wariant, w ktorym skokowa, niekonieczne gleboka, ale
jednoczesnie nieoczekiwana deprecjacja zlotego wynikajaca z okresowego
wzrostu ryzyka globalnego doprowadzi do dalszego wzrostu zadtuzenia zagrani-
cznego niezwigzanego z FDI. Jesli opisany proces zostanie oceniony przez rynki
finansowe jako przejaw (wzglednie) trwalej nierownowagi, ostatecznym skut-
kiem moze by¢ gleboki kryzys walutowy wynikajacy z bezposredniej wspotza-
leznosci pomigdzy kursem ztotego, premia za ryzyko i dtugiem zagranicznym.
Rekomendacje dla polityki gospodarczej nie wykraczajg poza standardows liste
obejmujaca optymalizacje polityki fiskalnej i rownowazenie finansow publicz-
nych, reformy strukturalne zwigkszajace elastyczno$¢ rynku pracy i produk-
tywnos$¢ oraz przeciwdziatanie zarysowujacym si¢ w ostatnich latach bardzo
niekorzystnym trendom demograficznym. Nie zmienia to jednak faktu, Ze ich
niespetnienie moze nie tylko utrudni¢ wypetnienie formalnych kryteriow
konwergencji nominalnej, ale rowniez przetozy¢ si¢ na wyrazne spowolnienie
konwergencji realnej.

Zamykajac omoOwienie najwazniejszych wnioskow sformutowanych w mo-
nografii nalezy wskaza¢ kierunki dalszych badan. Za szczegdlnie wazne nalezy
uzna¢ trzy obszary analiz. Wybor pierwszego jest oczywisty: wyniki empiryczne
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wymagaja weryfikacji w dluzszych probach, a przesadza o tym relatywnie krotki
okres, dla ktorego mozliwa bylta analiza skutkow kryzysu subprime i kryzysow
zadtuzeniowych $rodziemnomorskich krajow Unii Walutowej i Gospodarczej.
Wskazanie drugiego kierunku badan rowniez nie jest ktopotliwe. Jednoznacznie
sformutowany w tytule pracy zakres badan przesadzil o tym, ze szczegélowej
analizie poddano kurs bilateralny PLN/EUR. Przeglad niektorych badan empi-
rycznych (np. Wojcik, 2008) wskazuje jednak, iz oddziatywanie na efektywny
kurs zlotego analizowanych w monografii determinant moze rozklada¢ sie
Z nieco inng silg i prowadzi¢ do korekt wnioskéw formulowanych na podstawie
modelu kursu bilateralnego. Nie wykluczajac a priori r6znic migdzy modelami
kursu PLN/EUR i kursu efektywnego nalezy jednak zauwazy¢, ze z badaniami
kursu koszyka walutowego wiaza si¢ dodatkowe watpliwosci, dotyczace przede
wszystkim sposobu okreslenia wag jakie nalezy nada¢ poszczegdlnym walutom.
Przyczyna sa znaczne réznice miedzy strukturg geograficzng i strukturag rozli-
czen w handlu zagranicznym. Nie jest rdwniez jasne, czy 1 w jaki sposob naleza-
loby uwzgledni¢ potencjalng endogenicznos¢ wag stuzacych do wyznaczenia
kursu efektywnego. Trzecim, nie mniej interesujacym problemem badawczym
jest potwierdzenie mozliwosci zastosowania strategii 0d-szczegdfu-do-ogétu do
konstrukcji modeli VEC, w ktérych podjeto by probe pelnego opisu tych zmien-
nych, ktorych $ciezki rownowagi nie zostaly precyzyjnie zidentyfikowane
w modelu CHEER i modelu hybrydowym. Rozszerzenia analizy mozna dokona¢
przynajmniej w dwoch kierunkach. Pierwsza modyfikacja modelu hybrydowego
moze polegaé na objeciu badaniami kosztowych zrodet inflacji mierzonej indek-
sem cen W przetworstwie przemystowym i mechanizmu transmisji wewngtrznej
w modelu BS. Analiza moze polega¢ w takim przypadku na rozszerzeniu mode-
lu CHEER o ceny konsumenta, ptace, wydajno$¢ pracy, ceny importu, luke
popytowa i zmienne aproksymujace zmiany struktury popytu na towary i ustugi
niewymienne. Wstepne wyniki takich badan prezentuje Kelm (2010b). Druga
modyfikacja moze z kolei polega¢ na poglebieniu analizy zaleznosci zachodza-
cych miedzy kursem walutowym, wskaznikami terms of trade, pasywami zagra-
nicznymi netto (w podziale na FDI, inwestycje portfelowe i kredyty) i zmienny-
mi indukujacymi naptywy kapitatow zagranicznych (wahaniami relatywnych
realnych kosztow pracy i realnych stop procentowych).

Trzy wskazane powyzej problemy beda przedmiotem badan autora w nieod-
legtej przysztosci.
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Tabela 6.1a.

Scenariusze CVAR w modelu PPP przy zatozeniach REH i IKE
Rezimy walutowe w Polsce w latach 1990-2011

Liniowe testy zintegrowania kursu realnego q

Liniowe testy zintegrowania kursu realnego g’

Testy ilorazu wariancji VRT

Nieliniowe testy zintegrowania kurséw walutowych q i q"
Testy liniowosci modelu ECM (4.13) dla S = 2, 1999:01-2011:06

Estymacja parametrow modelu STAR (4.14) z funkcja przejscia LSTAR2 (2.22),
1999:01-2011:06

Zmienne zero-jedynkowe w modelach VAR

Moduty najwigkszych pierwiastkow charakterystycznych w modelach VAR
Estymacja parametrow modelu VEC-I(1) Y., =[b, pl,p "] dlavVv =1
Estymacja parametrow modelu VEC-I(1) Y., =[b, p',p"it] dlaV =1

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) y,,, =[b, p", p™;t]', 1999:01-2011:06

Test kointegracji w modelu VEC-1(2) Y, =[b, p", p";t]', 1999:01-2011:06
Estymacja parametrow modelu VEC-1(2) Y, =[b,p",p";t] dlaVv=1is, =1,
1999:01-2011:06

Estymacja parametrow modelu VEC-1(2) Y, =[b, p,p it dlav=1is,=1
z restrykcja homogenicznosci, 1999:01-2011:06

Test kointegracji wielomianowej w modelu VEC-1(2) y;, =[b, p":tl', g =[p"]
, 1999:01-2011:06

Estymacja parametrow modelu VEC-1(2) y(En) =[b,p";t] , y(fl) =[p"] dla V=1
i S, =1,1999:01-2011:06

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) y,,, =[a",Ap",Ap™;t]", 1999:01-2011:06

Estymacja parametréw modelu VEC-I(1) Y, =[q",Ap",Ap™;t]', 1999:01
-2011:06

Model VAR (6.1), Y, =[b, p", p",i",i""; 1] : zmienne zero-jedynkowe, diagno-
styki 1 dlugos$¢ op6znienia; 1999:01-2011:06
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Tabela 6.1b.

Tabela 6.2.

Tabela 6.3.

Tabela 6.4.
Tabela 6.5.

Tabela 6.6.

Tabela 6.7.
Tabela 6.8.

Tabela 6.9.
Tabela 6.10.
Tabela 6.11.

Tabela 6.12.
Tabela 6.13.

Tabela 6.14.
Tabela 6.15.

Tabela 6.16.

Tabela 6.17.
Tabela 6.18.
Tabela 8.1.
Tabela 9.1.
Tabela 9.2.

Tabela 9.3.
Tabela 9.4.

Tabela 9.5.

Tabela 9.6.
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Model VAR (6.1), Y, =[b,p",p",i*,i"*; 4] : zmienne zero-jedynkowe, diagno-
styki 1 dlugos$¢ op6znienia; 1999:01-2011:06

Moduly najwigkszych pierwiastkow charakterystycznych i testy kointegracji
w modelach VAR (6.1)

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VAR (6.2), 1999:01-2011:06

Test kointegracji wielomianowej w modelu VEC-1(2) (6.3), 1999:01-2011:06.

Graniczne poziomy istotnoéci w testach homogenicznosci w modelu VEC-1(2)
(6.3)dlav =2is,=2,1999:01-2011:06

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (6.6), 1999:01-2011:06

Estymacja parametréw modelu VEC-I(1) (6.6), 1999:01-2011:06

Mnozniki dtugookresowe IT w modelu VEC-1(1) (6.6) z wektorami kointegru-
jacymi (6.10)—(6.11), 1999:01-2011:06

Estymacja parametrow modelu VEC-1(1) (6.12)
Testy slabej egzogenicznosci U T w modelu VEC-I(1) (6.30)

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-1(1) (6.31), 1999:01-2009:09

Estymacja parametrow modelu VEC-1(1) (6.31), 1999:01-2009:09

Mnozniki dlugookresowe IT w modelu VEC-I(1) (6.31) z wektorami kointegrujg-
cymi (6.33) i (6.35), 1999:01-2009:09

Estymacja parametrow modelu VEC-1(1) (6.31), 1999:01-2011:06

Kryteria SBIC i HQC oraz wspdtczynniki korelacji kanonicznej w modelach
VEC-1(1) (6.37), 1999:01-2011:06

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (6.39), 1999:01-2011:06

Estymacja parametrow modelu VEC-1(1) (6.39), 1999:01-2011:06
Analiza wrazliwosci modeli VEC-1(1) (6.48) —(6.50), 1999:01-2011:06
Szoki podazowe i realne kursy walutowe (—/+ aprecjacja/deprecjacja)
Testy slabej egzogenicznoéci h® i UP*"

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-1(1) (9.3), 1999:01-2011:06

Estymacja parametrow modelu VEC-I(1) (9.3), 1999:01-2011:06

Testy stabej egzogenicznos$ci i testy wykluczenia zmiennych, modele VEC-1(1)
(9.4)i(9.13)

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (9.13), 1999:01-2011:06

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-1(1) (9.15), 1999:01-2011:06



Spis tabel

Tabela 9.7.

Tabela 9.8.
Tabela 9.9.

Tabela 9.10.
Tabela 9.11.
Tabela 9.12.
Tabela 9.13.
Tabela 9.14.

Testy stabej egzogenicznos$ci i testy wykluczenia zmiennych, modele VEC-1(1)
(9.14) i (9.15)

Estymacja parametréw modelu VEC-I(1) (9.14), 1999:01-2009:09

Test kointegracji Trace i pierwiastki charakterystyczne macierzy stowarzyszonej
w modelu VEC-I(1) (9.16), 1999:01-2009:09

Estymacja parametrow modelu VEC-I(1) (9.16), 1999:01-2009:09
Estymacja parametréow modelu VEC-I(1) (9.17), V =3, 1999:01-2009:09
Estymacja parametrow modelu VEC-I(1) (9.17), V =4, 1999:01-2009:09
Estymacja parametréw modelu VEC-1(1) (9.22), 1999:01-2011:06
Diagnostyki w modelu CHEER i modelach hybrydowych CHEER-BEER






SPIS RYSUNKOW

Rysunek 2.1.
Rysunek 2.2.
Rysunek 2.3.
Rysunek 2.4.
Rysunek 4.1.

Rysunek 4.2.
Rysunek 4.3.

Rysunek 4.4.

Rysunek 4.5.

Rysunek 4.6.
Rysunek 4.7.

Rysunek 4.8.
Rysunek 4.9.
Rysunek 4.10.
Rysunek 4.11.

Rysunek 4.12.

Rysunek 6.1.

Rysunek 6.2.

Wykladnicza funkcja przejscia ESTAR G(6,;0)

Logistyczna funkcja przej$cia LSTAR1 S(6,;0)

Logistyczna funkcja przejscia LSTAR2 S(6,;c;,c?) dla ¢; =050 i ¢2 =-0,25
Funkcja przejscia w modelu AESTAR(6,,6,)dla p =01 i p} =08

Realny kurs PLN/EUR dla indeksow CPI i PPI, 1993:01-2011:06 (logarytmy
naturalne, 2000 = 0)

Realny kurs PLN/EUR dla indekséw CPI i PPI w przetworstwie przemystowym,
1993:01-2011:06 (logarytmy naturalne, 2000 = 0)

Nominalny kurs PLN/USD, ceny konsumenta w Polsce i USA oraz ceny relatyw-
ne, 1995:01-2011:06 (logarytmy naturalne, 2000 = 0)

Funkcje uogélnionych odpowiedzi na impuls (GIR) kursu nominalnego (lewy
panel) i cen krajowych (prawy panel) w odpowiedzi na szok walutowy i(b) iszok
nominalny i(p)

Rezimy i rozktad obserwacji w modelu (4.14) dla =, =q/,,, wariant ze zmiennymi
zero-jedynkowymi
Poziom i stopa deprecjacji nominalnego kursu PLN/EUR, 1995:01-2011:06

Nominalny kurs PLN/EUR i relatywne ceny w Polsce i w strefie euro, 1995:01
—2011:06

Ceny i inflacja w sektorze tradables w Polsce, 1995:01-2011:06

Ceny i inflacja w sektorze tradables w strefie euro, 1995:01-2011:06

Relacje B Ym: | BimRy W modelu VEC-I(1) z wektorem kointegrujacym (4.20)
Relacie B Yo + OimWme 1 BimRet + SR’ W modelu VEC-1(2) z wektorem
kointegrujacym (4.24)

Dysparytet realnych krotkoterminowych stop procentowych (r—r") irelacje
B Yimr + Oy | BimRet + SRy W modelu VEC-1(2) z wektorem koin-
tegrujacym (4.24)

Dhugoterminowe nominalne roczne stopy procentowe w Polsce i strefie euro,
1995:01-2011:06

Krotkoterminowe nominalne roczne stopy procentowe w Polsce i strefie euro,
1995:01-2011:06
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Rysunek 6.3.
Rysunek 6.4.
Rysunek 6.5.
Rysunek 6.6.

Rysunek 6.7.
Rysunek 6.8.

Rysunek 6.9.

Rysunek 6.10.

Rysunek 6.11.
Rysunek 6.12.
Rysunek 6.13.
Rysunek 6.14.
Rysunek 6.15.
Rysunek 6.16.

Rysunek 6.17.
Rysunek 6.18.

Rysunek 8.1.
Rysunek 9.1.
Rysunek 9.2.
Rysunek 9.3.

Rysunek 9.4.
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Dysparytety krotko- i dlugoterminowych nominalnych rocznych stop procento-
wych w Polsce i strefie euro, 1995:01-2011:06

Stopy procentowe NBP oraz dhugo- i krotkoterminowe stopy procentowe w Polsce,
1999:01-2011:06

Stopy procentowe EBC oraz dtugo- i krdtkoterminowe stopy procentowe w strefie
euro, 1999:01-2011:06

Relacie /3, Ym: | BymRe W modelu VEC-I(1) (6.2) z wektorami kointegruja-
cymi (6.4)—(6.5), 1999:01-2011:06

Relacje /3 Ymy | BimRy W modelu VEC-I(1) (6.12), 1999:01-2011:06

Rekursywne testy restrykcji strukturalizujacych LR i rekursywna estymacja para-
metru f,, w modelu VEC-1(1) (6.12), 1999:01-2005:01/2011:06

Realny kurs walutowy q i aproksymanty ryzyka, 1997:01-2011:06

Rekursywne testy restrykeji strukturalizujacych LR i rekursywne testy Cb stato$ci
parametréw rownowagi S = w modelu VEC-I(1) (6.31) z wektorami kointegru-
jacymi (6.33) i (6.35), 1999:01-2005:01/2009:09

Rekursywna estymacja parametréw rownowagi modelu VEC-1(1) (6.31) z wekto-
rami kointegrujagcymi (6.33) i (6.35), 1999:01-2005:01/2009:09

Relacie /3 Ymy | BimPRy W modelu VEC-I(1) (6.31) z wektorami kointegru-
jacymi (6.33) i (6.35), 1999:01-2009:09

Rekursywne testy restrykcji strukturalizujacych LR,1999:01-2005:01/2011:06;
relacjie 35 Yy 1 BomRe W modelu VEC-1(1) (6.31), 1999:01-2011:06

Relatywne wyceny kontraktéw CDS i realny kurs walutowy '

Rekursywne testy restrykeji strukturalizujgcych LR i rekursywne testy Cb statosci
parametrow rownowagi = w modelu VEC-1(1) (6.39) z wektorami kointegru-
jacymi (6.40) i (6.41), 1999:01-2005:01/2011:06

Relacje By Ym: | BymPRy W modelu VEC-1(1) (6.39) z wektorami kointegru-
jacymi (6.40) i (6.41), 1999:01-2011:06

Aproksymanty ryzyka walutowego DT, F°T i UPST, 1999:01-2011:06
Aproksymanta ryzyka walutowego F°T i zmienna c0904, 1999:01-2011:06

Realny kurs PLN/EUR dla indeksow PPI (7' ) i PPI w przetworstwie przemys-
towym (q'), 1993:01-2011:06 (logarytmy naturalne, 2000 = 0)

Realny kurs walutowy PLN/EUR ' i relatywne sektorowe wydajnosci pracy h®
1999:01-2011:06

Relatywne sektorowe wydajnosci pracy h® i wskazniki terms of trade r™",
1999:01-2011:06

Realny kurs walutowy PLN/EUR q'i relatywne wskazniki terms of trade r™’
(odchylenia do trendu), 1999:01-2011:06

Realny kurs walutowy PLN/EUR qTi pasywa zagraniczne netto a™*, a°™
i a™';1999:01-2011:06



Spis rysunkow

Rysunek 9.5.

Rysunek 9.6.

Rysunek 9.7.
Rysunek 9.8.

Rysunek 9.9.

Relacje By Ymy: | BimRe W modelu VEC-I(1) (9.17) z wektorami kointegru-
jacymi (9.18)—(9.21), 1999:01-2009:09

Rekursywne testy restrykcji strukturalizujacych LR i rekursywne testy Cb stato$ci
parametréw réwnowagi S =/ w modelu VEC-1(1) (9.17) z wektorami kointe-
grujacymi (9.18)—(9.21), 1999:01-2005:01/2011:06

Relacje B Ym: 1 BimRe W modelu VEC-I(1) (9.17) z wektorami kointegruja-
cymi (9.18)—(9.21), 1999:01-2011:06

Relacje B Ym: 1 BimRs W modelu VEC-I(1) (9.22) z wektorami kointegruja-
cymi (9.23)—(9.26), 1999:01-2011:06

Rekursywne testy restrykeji strukturalizujacych LR i rekursywne testy Cb statosci
parametréw rownowagi S = w modelu VEC-I(1) (9.22) z wektorami kointegru-
jacymi (9.23)—(9.26), 1999:01-2005:01/2011:06






SPIS AKRONIMOW

ADF
AESTAR

AKSS
ALH
ARDL
BEER
BS
B-TAR
C-CAPM

CDS
CEE
CHEER

CIP
CPI
CST

CVAR
DEER
DF-GLS

DOLS

ECM
ECT
EEI
EG

test pierwiastka jednostkowego Dickeya-Fullera

asymetryczny wyktadniczy autoregresyjny model gtadkiego przej$cia (asymmetric
exponential smooth transition autoregressive model)

test pierwiastka jednostkowego Sollisa wobec alternatywy AESTAR
hipoteza adaptacyjnego uczenia si¢ (adaptative learning hypothesis)
autoregresyjny model Pesarana i Shina (1999)

behawioralny kurs rownowagi (behavioural equilibrium exchange rate)
efekt/mechanizm/model Balassy-Samuelsona (Balassa-Samuelson effect)
model progowej autoregresji (band threshold autoregressive model)

model wyceny aktywow kapitatowych oparty na konsumpcji (consumpion based
capital asset pricing model)

kontrakt CDS (Credit Default Swap)
kraje Europy Srodkowo-Wschodniej (Central and Eastern European countries)

kurs rownowagi uwzgledniajacy przeptywy kapitalowe (capital enhanced equili-
brium exchange rate)

ubezpieczony parytet stop procentowych (covered interest rate parity)
indeks cen konsumenta (consumer price index)

reprezentacja wspolnych trendow stochstycznych (common stochastic trends repre-
sentation)

scenariusz CVAR (theory-consistent CVAR scenario)
pozadany kurs rownowagi (desired equilibrium exchange rate)

test pierwiastka jednostkowego Dickeya i Fullera (1979) z poprawka estymacyjna
Elliotta i in. (1996) uwzgledniajaca autokorelacji reszt w rownaniu pomocniczym

dynamiczna metoda najmniejszych kwadratoéw estymacji parametrow modeli
panelowych

model korekty btedem (error correction model)
parameter korekty btedem (error correction term)
mechanizm ucieczki od rownowagi (equilibrium error increasing)

kointegracyjna procedura Engle’a-Grangera
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EHTS

EM-PPP

ERS
ESTAR

FDI
FEER
FG
FGTS

FM-OLS

FSTG

GIR
GLS
HBH
HICP
HL
HQC
IEB

IKE
JT
KPSS
KSS

LCP
LDC
LOP
LSTAR

LSTAR1
LSTAR2
MBA
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hipoteza czasowej struktury stop procentowych (expectations hypotheses of the
term structure)

parytet sity nabywczej walut na rynkach efektywnych (efficient markets purchasing
power parity)

test pierwiastka jednostkowego Elliota, Rothenberga i Stocka (1996)

wyktadniczy autoregresyjny model gtadkiego przejscia (exponential smooth tran-
sition autoregressive model)

bezposrednie inwestycje zagraniczne (foreign direct investment)
fundamentalny kurs rownowagi (fundamental equilibrium exchange rate)
model Frydmana i Goldberga (2007)

strategia modelowania od-ogotu-do-szczegétu (from-general-to-specific modeling
strategy)

zmodyfikowana metoda najmniejszych kwadratow (fully modified ordinary least
squares)

strategia modelowania od-szczegotu-do-ogétu (from-specific-to-general modeling
strategy)

uogdlniona funkcja odpowiedzi na impulsy (generalized impulse response function)
uogolniona metoda najmniejszych kwadratow (generalized least squares)

hipoteza preferencji krajowych (home bias hypothesis)

zharmonizowany indeks cen konsumenta

potokres wygasania (half-life)

informacyjne kryterium selekcji modeli Hannana i Quinna

podejscie uwzgledniajace rownowage wewnetrzng i zewnetrzng w szacunkach
kursow walutowych rownowagi (internal-external balance approach)

gospodarka niedoskonatej wiedzy (imperfect knowledge economics)
sktadnik nierownosci Jensena (Jensen’s Inequality Term)
test stacjonarno$ci Kwiatkowskiego-Phillpsa-Schmidta-Shina

test pierwiastka jednostkowego Kapetniosa-Shina-Snella wobec hipotezy alternaty-
wnej ESTAR

wycena w walucie lokalnej/importera (local currency pricing)
kraje najstabiej rozwiniete (least-developed countries)
prawo jednej ceny (low of one price)

logistyczny autoregresyjny model gladkiego przejscia (logistic smooth transition
autoregressive model)

model LSTAR pierwszego rzgdu
model LSTAR drugiego rzedu

podejscie uwzgledniajace rownowage makroekonomiczng w szacunkach kursow
walutowych rownowagi (macroeconomic balance approach)


http://econpapers.repec.org/RAS/psc224.htm

Spis akronimow

MNK
NATREX
NFA
NFA
NNS
NOEM
NTP
PACF
PPI

PPP

PTM
REH
QPPP

SBIC

SDF
SETAR
STAR

TFP
TRACE
TRACE (B)
T-VEC

SUR

ulp
VAR
VEC
VRT
WPI
3MNK

metoda najmniejszych kwadratow (least squares)

naturalny realny kurs walutowy (natural real exchange rate)

aktywa zagraniczne netto (net foreign assets)

pasywa zagraniczne netto (net foreign liabilities)

nowa neoklasyczna synteza (new neoclassical synthesis)

nowa makroekonomia gospodarki otwartej (New Open Economy Macroeconomics)
sktadnik non-tradables w cenach sektora tradables (non-tradables processing)
funkcji autokorelacji czgstkowej (partial autocorrelation function)

indeks cen producenta (producer price index)

parytet sity nabywczej walut (purchasing power parity)

strategie cenowe PTM, ustalanie cen pod rynek (pricing-to-market)

hipoteza racjonalnych oczekiwan (rational expectations hypothesis)

okresowo zmieniajacy si¢ parytet sity nabywezej walut (quasi/qualified purchasing
power parity)

informacyjne bayesowskie kryterium selekcji modeli Schwarza

stochastyczny czynnik dyskontujacy (stochastic discount factor lub pricing kernel)
model progowej autoregresji (self-exciting threshold autoregressive model)
autoregresyjny model gtadkiego przejscia (smooth transition autoregressive model)
aczna produktywno$¢ czynnikoéw produke;ji (total factor productivity)

test kointegracji Johansena

test kointegracji Johansena z matoprobkowa korekta Bartletta

progowy model wektorowej korekty btedem (threshold vector error correction
model)

metoda estymacji Zelnera modeli o réwnaniach pozornie niezaleznych (seemingly
unrelated regression)

nieubezpieczony parytet stop procentowych (uncovered interest rate parity)
model wektorowej autoregresji (vector autoregressive model)

model wektorowej korekty btedem (vector error correcion model)

test ilorazu wariancji (variance ratio test )

indeks cen hurtowych (wholesale price index)

potrdjna metoda najmniejszych kwadratow (three-stage least squares)






SPIS SYMBOLI

1. Parametry i zmienne w modelach VEC i STAR

C

C

1

o

o1 0O

O

d
CICHY)

M

S(0,;¢,)
SCHANY
S

1

2

e~ 4w

(m)

<

y(m)
E

y(ﬂ)

y(h)

macierz parametrOw przy wspodlnych trendach stochastycznych 1(1) w modelu
VEC-I(1)

macierz parametrow przy wspdlnych trendach stochastycznych 1(1) w modelu
VEC-I(2): C, =[c,,]

macierz parametrOw przy wspdlnych trendach stochastycznych 1(2) w modelu
VEC-1(2)

warto$¢ zmiennej przejscia definiujgca rezim wewngtrzny w modelach ESTAR
parametr przej$cia migdzy rezimami w modelach LSTAR1

parametry przej$¢ migdzy rezimami w modelach LSTAR2

koszty transakcyjne (lub koszty transportu)

dlugo$¢ przesunigcia czasowego w teScie ilorazu wariancji VRT lub dlugosé
przesunigcia w autoregresyjnych modelach gtadkiego przej$cia STAR

stopien zintegrowania procesu stochastycznego/zmiennej

wyktadnicza funkcja gladkiego przej$cia w modelach ESTAR

liczba zmiennych endogenicznych w modelu VAR

logistyczna funkcja gtadkiego przejscia w modelach LSTAR1

logistyczna funkcja gladkiego przejscia w modelach LSTAR2

liczba trenddw stochastycznych 1(1) w modelu VEC-I(2)

liczba trendow stochastycznych 1(2) w modelu VEC-1(2)

efektywna liczebnos¢ proby

trend deterministyczny, t=1,..., T

wektor wspolnych trendow stochastycznych w modelach VEC-I(1) i VEC-1(2)

liczba wektoréw kointegrujacych w modelu VEC-1(1) lub liczba wielomianowych
wektorow kointegrujacych w modelu VEC-1(2)

wektor zmiennych endogenicznych w modelu VAR/VEC
wektor zmiennych endogenicznych w warunkowym modelu VEC
wektor zmiennych stabo egzogenicznych w warunkowym modelu VEC
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macierz parametréw dostosowan; «,, parametr dostosowan w réwnaniu m -tej
zmiennej wzgledem V -tego wektora kointegrujacego

macierz parametréw dostosowan w warunkowym modelu VEC

macierz dopetnien ortogonalnych macierzy parametréw dostosowan « ; macierz
wspolczynnikow przy wspoélnych trendach stochastycznych w reprezentacji CST
dla zmiennych I1(1)

macierz wspotczynnikow przy wspélnych trendach stochastycznych 1(2) w repre-
zentacji CST dla zmiennych 1(2)

parametr korekty bledem ECT, o, = p, -1

parametr korekty btedem w pomocniczej regresji testu pierwiastka jednostkowego
KSS

parametry korekty bledem w pomocniczej regresji testu pierwiastka jednostkowe-
go AKSS

macierz kointegrujaca; /[, — parametr rownowagi w v-tym wektorze koitegruja-
cym przy m -tej zmiennej

macierz dopehien ortogonalnych macierzy kointegrujacej /3

macierz wag w reprezentacji CST dla zmiennych 1(1)

parametry w scenariuszach C-VAR, m=1,...,5

macierz wag przy trendach stochastycznych 1(2) w reprezentacji CST dla
zmiennych 1(2)

V -ty wektor kointegrujacy

macierz parametréw rownowagi dynamicznej w modelu VEC-1(2), &, — parametr
rownowagi w V-tym wektorze koitegrujacym przy pierwszym przyro$cie m-tej
zmiennej

sktadnik losowy/zakltocenia

macierz parametréw krotkookresowych w modelu VEC-1(2), s=1,..,S -2
parametry rozwinigcia modelu STAR w szereg Taylora, k =0,1, 2, ...,

s=0,1..,S

k-ty parametr rownowagi w jednoréwnaniowych procedurach kointegracyjnych,
k=1,., K

macierz mnoznikow $redniookresowych w modelu VEC-1(2)

macierz parametrow krotkookresowych w modelu VEC-1(1), s=1,..., S-1
macierz parametréw krotkookresowych w warunkowym modelu VEC-I(1),
s=1.,S-1

parametr krotkookresowy w:

— modelu korekty btedem ECM,

— regresji pomocniczej rozszerzonego testu pierwiastka jednostkowego ADF,
s=1..S,
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— modelach progowych B-TAR i SETAR,

— modelach gladkiego przejscia ESTAR, LSTAR1 i LSTAR2, s=1,..,S-1
parametr krotkookresowy w modelach ESTAR, LSTARI, LSTAR2 i AESTAR
s=1.,S-1

sktadnik losowy/zaktocenia

wektor  zmiennych  deterministycznych ~w  przestrzeni  kointegracyjnej,
tyy =lwt..]

modut najwigkszej warto$ci wlasnej macierzy stowarzyszonej CM

wyraz wolny

macierz parametréw w modelu VAR, s=1,.., S

macierz mnoznikéw dlugookresowych (calkowitych) w modelu VEC-I(1)
i VEC-I(2), T=[z,;], i,j=1.., M

macierz parametrow  krotkookresowych w  warunkowym modelu VEC,
s=1.,S-1

parametr przejscia mi¢dzy rezimami w modelu ESTAR

parametr przej$cia migdzy rezimami w modelach LSTAR1 i LSTAR2

parametr autoregresji S -tego rzedu w modelu z autoregresyjnym rozktadem
op6znien ADL (auoregressive distributed lag model), s=1,..., S

parametr autoregresji pierwszego rzgdu w modelach ESTAR, LSTAR1, LSTAR2
i AESTAR

parametry autoregresji pierwszego rzedu w modelach B-TAR

parametry autoregresji pierwszego rzgdu w modelach SETAR, k=1, 2, 3
parametry autoregresji pierwszego rzgdu w modelach AESTAR

parametr autoregresji S -tego rzedu w schemacie autoregresyjnym sktadnika
losowego ¢, s=1,..., S

macierz parametréw rownowagi sredniookresowej w modelu VEC-1(2)

zmienna przejscia w modelach LSTAR1 i LSTAR2

macierz parametréw dostosowan do réwnowagi S$redniookresowej w modelu
VEC-I(2)

2. Zmienne w teoretycznych i empirycznych modelach kursow walutowych

Uwaga: matymi literami facinskimi oznaczono logarytmy naturalne pozioméw zmiennych

a
AB
ABY
AC

taczna produktywno$¢ czynnikéw produkeji
absorpcja
udziat absorpcji w PKB; A% = A®/Y; a® =a® -y

aktywa zagraniczne netto (mi¢dzynarodowa pozycja inwestycyjna)
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faczna produktywno$¢ czynnikow produkcji w sektorze produkujacym dobra
posrednie

udziat aktywow zagranicznych netto w PKB; AY* = A® /Y

taczna produktywno$¢ czynnikow produkcji w sektorze tradables

taczna produktywno$¢ czynnikow produkcji w sektorze non-tradables,

relacja relatywnych wydajnosci pracy w sektorze tradables,

a" =og (e ha’ —a'") o (V) T ) o + v

nominalny kurs walutowy definiowany jako cena jednostki waluty zagranicznej
w jednostkach waluty krajowej

udziat deficytu budzetu panstwa w PKB w kraju

nominalny kurs terminowy (cena jednostki waluty zagranicznej w jednostkach
waluty krajowej)

rachunek obrotéw biezacych bilansu ptatniczego

funkcja wydatkéw w handlu zagranicznym

udziat deficytu rachunku obrotow biezacych w PKB w kraju; C* =C*/Y
krancowy koszt produkcji

konsumpcja indywidualna

indywidualna konsumpcja dobr non-tradables

indywidualna konsumpcja dobr tradables

eksport netto

udziat krajowego dtugu sektora rzadowego w PKB w kraju

udzial zagranicznego dtugu sektora rzagdowego w PKB w kraju

udziat krétkoterminowego dtugu sektora rzadowego w PKB w kraju

udziat dtugu sektora rzadowego w PKB w kraju

btad polityki monetarnej

udziat deficytu rachunku obrotéw biezacych w PKB za granica

udziat krotkoterminowego diugu sektora rzadowego w PKB za granica
udziat dtugu sektora rzadowego w PKB za granica

transfery zagraniczne

konsumpcja rzadowa

rzadowa konsumpcja dobr non-tradables

udziat wydatkow rzadowych na dobra non-tradables w wydatkach rzadowych
ogotem; GV =GV /G"; g""® =g" -g"

rzadowa konsumpcja dobr tradables

udziat wydatkow rzadowych w PKB; G* =GV /Y ; g' =g" -y

miara przyzwyczajen i gustow konsumentow

korekta strategii prognostycznych w modelu FG
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efekt BS w modelu uwzgledniajacym relacj¢ relatywnych TFP,

hAes (aT _a'v ) _(a*T _g )

efekt BS w modelu uwzgledniajacym relacje relatywnych wydajnosci pracy,
e = (s - 1) = (" -15)

taczny efekt BS i efekt popytowy

efekt BS w modelu uwzgledniajacym strukturg cen CPI 1 PPI,

hPes — (pcm _ pPPI )_(p*cw _ p*PPI )

inwestycje

nominalna stopa oprocentowania aktywow o terminie zapadalnosci N okresow
rachunek kapitalowy/finansowy bilansu ptatniczego

zatrudnienie w sekgcji j

wydajno$¢ pracy ogdtem

wydajno$¢ pracy w rolnictwie

wydajno$¢ pracy w przemysle

wydajnos¢ pracy w sekgji j; 12 =y’ -1,

wydajno$¢ pracy w ushugach

liczba ludnosci

dlugookresowe determinanty kursu walutowego

nominalna podaz pienigdza

relacja nominalnej podazy pienigdza do PKB; M} =M, /Y , m\ =m, -y
sredniookresowe determinanty kursu walutowego

udziat Kk -tego dobra niewymiennego w koszyku konsumpcyjnym, k =1,..., K
nadwyzkowe wynagrodzenie w gospodarce centralnie planowane;j

warto$¢ obligacji zero-kuponowych w portfelu inwestycyjnym

miara otwarto$ci gospodarki

ogo6lny indeks cen

indeks cen administracyjnych

indeks cen konsumenta CPI

deflator eksportu (w walucie krajowej)

indeks cen paliw

deflator importu (w walucie krajowej)

indeks cen ustug i towar6w niebedacych paliwami

indeks cen sektora non-tradables (w pracy: indeks cen poza przetworstwem prze-
mystowym)

deflator PKB

indeks cen produkcji przemystowej PPI

indeks cen sektora tradables
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indeks cen produkcji zagranicznego sektora tradables kierowanej na rynek
krajowy

indeks cen produkcji krajowego sektora tradables kierowanej na rynek krajowy
indeks cen produkcji zagranicznego sektora tradables kierowanej na rynek zagra-
niczny

indeks cen produkcji krajowego sektora tradables kierowanej na rynek zagra-
niczny

wskaznik terms of trade

realny kurs walutowy definiowany dla ogoélnych indeksow cen

wewngtrzny kurs walutowy

relacja relatywnych cen krajowego i zagranicznego sektora non-tradables,

g =~ (p" = p") -0 (P - pT))

efekt BS w modelu uwzgledniajacym strukture cen w sektorze niewymiennym
i wymiennym, g”* =(p"" —p")—(p™" —p™)

realny kurs walutowy definiowany dla indekséw cen w przemysle

realny kurs walutowy zgodny z poziomem parytetu sity nabywczej walut (stala)
realny kurs walutowy przy zalozeniach hipotezy racjonalnych oczekiwan (stala);

=REH PPP
=q

q

realny kurs walutowy definiowany dla indeksow cen sektora tradables
aproksymanta jakosci produkcji w sektorze tradables

odchylenia kursu realnego od $ciezki zgodnej z UIP przy zatozeniu statej premii za
ryzyko

kurs walutowy urealniany ptacami nominalnymi

stopa zwrotu z obligacji zero-kuponowych

oficjalne rezerwy walutowe

relatywny wskaznik terms of trade, r™" = p™" —p™°"

realna stopa oprocentowania aktywow o terminie zapadalnosci N okresow
wspolczynnik skolaryzacji

oszczgdnosci

krotkookresowe determinanty kursu walutowego

udziat eksportu netto w PKB w kraju, T® =C™/Y

funkcja uzytecznosci

relacja krajowego i zagranicznego udziatlu deficytu budzetu panstwa w PKB;
U BD — BDX /BDX*

réznica migdzy krajowym i zagranicznym udziatem deficytu rachunku obrotow
biezacych w PKB; U =C*™ JF™

udziatu skumulowanego deficytu budzetu panstwa w PKB
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relacja krajowego 1 zagranicznego udziatu krotkoterminowego dlugu sektora
rzadowego w PKB; U®" =D /F*T

relacja krajowego i zagranicznego udziatu dlugu sektora rzadowego w PKB;
U DT — DTX / FTX

ptaca nominalna

ptaca nominalna w sektorze non-tradables

ptaca nominalna w sektorze tradables

ptaca realna

placa realna w sekcji i, i =1,..., |

wektor K zmiennych fundamentalnych wykorzystywanych w okresie t przez
i -tego inwestora przy formulowaniu oczekiwan w odniesieniu do kursu nominal-
nego

produkcja, dochdd, PKB (logarytm)

produkcja w rolnictwie (logarytm)

luka popytowa

produkcja w przemysle (logarytm)

PKB per capita; y™ =y —1l.,

produkcja sektora non-tradables (logarytm)

produkcja sektora tradables (logarytm)

btad oczekiwan kursowych

szok dlugookresowy

szok $redniookresowy

szok krotkookresowy

premia za ryzyko

wyceny kontraktow CDS (logarytm naturalny)

wahania premii za ryzyko wywotywane przez czynniki zewnetrzne

wahania premii za ryzyko wywolywane przez czynniki wewngtrzne

szok monetarny w monetarnym modelu kursu walutowego FG

szok realny w monetarnym modelu kursu walutowego FG

rynkowa cena ryzyka walutowego zwigzanego z K -tym szokiem, k =1,...,K
wzgledna cena ryzyka walutowego zwigzanego z K -tym szokiem, k =1,...,K
premia terminowa w modelu EHTS

udziat j -tej grupy towar6w lub ustug w ogdlnym indeksie cen, j=1,...,J

udziat cen sektora non-tradables w ogdlnym indeksie cen

relacja produkcja/konsumpcja dobr sektora non-tradables

udziat cen sektora tradables w ogdlnym indeksie cen

relacja produkcja/konsumpcja dobr sektora tradables
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3. Parametry w teoretycznych modelach kursow walutowych
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parametry w scenariuszach C-VAR, k=1,.., 6

parametry w scenariuszach C-VAR, k =1,..., 4

stopa dyskonta w modelu C-CAPM

termin zapadalnosci aktywow finansowych, N ={1,L,M,N}
stochastyczny czynnik dyskontujacy

parametr dostosowan do S$ciezek rownowagi w monetarnym modelu kursu
walutowego FG

wektor K parametrow wykorzystywanych w okresie t przez i-tego inwestora
przy formutowaniu oczekiwan w odniesieniu do kursu nominalnego

wspotczynnik dostepnosci kredytow zagranicznych

parametr w monetarnym modelu kursu walutowego FG

parametr w monetarnym modelu kursu walutowego FG

zagregowany efekt egzogenicznych szokow; Ag” =AU

parametr w monetarnym modelu kursu walutowego FG

stopa dyskonta w modelu zasobowo-strumieniowym

parametr w monetarnym modelu kursu walutowego FG

parametr w monetarnym modelu kursu walutowego FG

stata, dryf w procesie stochastycznym generujacym nominalny agregat pieni¢zny
w monetarnym modelu kursu walutowego FG

stata, dryf w procesie stochastycznym generujacym realny dochéd w monetarnym
modelu kursu walutowego FG

pracochtonno$¢ produkcji w sektorze non-tradables (parametr funkcji produkcji
w modelu BS)

elastyczno$¢ kursu realnego wzgledem relatywnych terms of trade w przypadku
specjalizacji kraju w produkcji towaru j

cenowa elastycznos$¢ eksportu netto

dochodowa elastyczno$¢ importu

dochodowa elastyczno$¢ eksportu

parametry rozszerzenia monetarnego modelu kursu walutowego, w ktéorym
dopuszcza si¢ btedy polityki monetarne;j

wspotczynnik awersji do ryzyka w modelu C-CAPM

pracochtonno$¢ produkcji w sektorze tradables (parametr funkcji produkcji
w modelu BS)

parametr rozszerzenia monetarnego modelu kursu walutowego, w ktorym dopusz-
cza si¢ bledy polityki monetarnej

parametr dostosowan w modelu FG do trajektorii rownowagi zgodnej z IKE
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macierz substytucji

\ parametry w scenariuszach C-VAR, parametry rownowagi w modelu CHEER,
parametry w modelu zasobowo-strumieniowym; k=1, 2, 3

S

4. Operatory

["] operator transpozycji macierzy (prim)

A(L), B(L) wiclomianowe operatory op6znief

AR(s) test autokorelacji sktadnika losowego rzedu S

ARCH(S) test heteroskedastycznosci sktadnika losowego rzedu S

Ci@,) operator skointegrowania zmiennych 1(1)

CI(2,k) operatory skointegrowania zmiennych 1(2), k =1, 2

Cb(R1) test stalo$ci parametréw réwnowagi w modelu skoncentrowanym
Ch(y) test statoéci parametréw réwnowagi

ECT(AX,)  operator parametru korekty bledem w rownaniu zmiennej AX

EX.\ operator oczekiwan w odniesieniu do zmiennej X formutowanych w okresie t na
okres t+ N

Eile ) oczekiwania i-tego inwestora na okres t w warunkach gospodarki niedoskonatej
wiedzy IKE

FC) oczekiwania i-tego inwestora na okres t w warunkach gospodarki niedoskonatej
wiedzy IKE

ET"() oczekiwania i -tego inwestora na okres t przy zalozeniu racjonalnych oczekiwan

1(d) operator stopnia zintegrowania procesu stochastycznego/zmiennej x,, x, ~ 1(d)

LR(R1) test restrykcji  strukturalizujgcych  (przeidentyfikowujacych) dla modelu
skoncentowanego

LR(y) test restrykceji strukturalizujacych (przeidentyfikowujacych)

var operator wariancji

A'X, operator przyrostu zmiennej x,, A'x, =A"'x, —A"'x,, d=12,..

((FY€())  trend bazowy w modelu FG

5. Zmienne i parametry pomocnicze

i numer przekroju w modelu panelowym, numer inwestora w modelu FG; i=1,..., |
i numer dobra w koszyku definiujacym ogolny indeks cen (j=1,..,J) lub
oznaczenie sekcji gospodarki j ={NT,T}

-~ *
Koo Ko K Kgo Kgy Ky Koo Kppy o+ Koo K0 Ay Ay, Wy, W, W, — parametry






ZRODLA DANYCH. TRANSFORMACJE ZMIENNYCH

Kurs walutowy

B nominalny kurs ztoty/euro, PLN; zrodto: NBP

Ceny

P indeks cen towarow i ustug konsumpcyjnych w Polsce (consumer price index, CPI),
indeks jednopodstawowy, 2000 = 1,000; zrodto: ,,Biuletyn Statystyczny GUS”

P indeks cen towaréw i ustug konsumpcyjnych w strefie euro (consumer price index,

CPI), indeks jednopodstawowy, 2000 = 1,000; zrodto: OECD, ,,OECD. StatExtracts,
Monthly Monetarny and Financial Statistics” (MEI)

P’ indeks cen produkcji przetworstwie przemystowym w Polsce (producer price index,
manufacruting) , indeks jednopodstawowy, 2000 = 1,000; zrédto: ,,Biuletyn Statys-
tyczny GUS”

P indeks cen produkcji przetwoérstwie przemystowym w strefie euro (producer price

index, manufacruting), indeks jednopodstawowy, 2000 =1,000; zrodio: OECD,
,OECD. StatExtracts, Monthly Monetarny and Financial Statistics” (MEI)

Stopy procentowe
i* =In(L+1"/1200)

It nominalne oprocentowanie dziesi¢cioletnich obligacji rzadowych w Polsce;

% w ujeciu rocznym; zroédto: OECD, ,,OECD.StatExtracts, Monthly Monetarny and

Financial Statistics” (MEI)

it =In(+1""/1200)

I nominalne oprocentowanie dziesigcioletnich obligacji rzadowych w strefie euro;

% W ujgciu rocznym; zrodto: OECD, ,,OECD.StatExtracts, Monthly Monetarny and

Financial Statistics” (MEI)

i* =In(+1°/1200)

N trzymiesi¢czna nominalna stopa procentowa na runku mi¢dzybankowym w Polsce
(WIBOR 3M); % w ujeciu rocznym; zrodlo: OECD, ,,OECD.StatExtracts, Monthly
Monetarny and Financial Statistics” (MEI)
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i =In(L+17°/1200)

[ trzymiesigczna nominalna stopa procentowa na runku miedzybankowym w strefie euro
(EURIBOR 3M); % w ujgciu rocznym; zrodto: OECD, ,,OECD.StatExtracts, Monthly
Monetarny and Financial Statistics” (MEI)

Dochéd/produkcja

Y PKB w Polsce, miliony ztotych, ceny biezace; zrodlo: szacunki wlasne na podstawie
danych GUS

\'a PKB w strefie euro, miliony euro, ceny biezace; zrodto: szacunki wlasne na podstawie
danych EUROSTAT-u (namq_gdp_K)

YRT warto$¢ dodana w przemysle w Polsce, ceny stale, miliony ztotych; Zrédto: szacunki
wlasne na podstawie danych GUS

A warto$¢ dodana poza przemystem w Polsce, ceny state, miliony ztotych; Zrddio:
szacunki wlasne na podstawie danych GUS

Y." warto$¢ dodana w przemys$le w strefie euro, ceny state, miliony ztotych; Zrddlo:
szacunki wlasne na podstawie danych EUROSTAT-u (namq_gdp_k)

YR* NT warto$¢ dodana poza przemystem w strefie euro, ceny state, miliony zlotych; zrédto:

szacunki whasne na podstawie danych EUROSTAT-u (namq_gdp_k)

Aproksymacje ryzyka walutowego: dlug krotkookresowy

U™ =D /F*

DST — DST /Y

D rzadowy dlug krotkookresowy (do 1 roku) w Polsce, miliony ztotych, ceny biezace;
zrédto: ,,Biuletyn Informacyjny NBP”

FST=F°T/Y"

= rzadowy dhug krétkookresowy (do 1 roku) w krajach strefy euro, miliony euro, ceny
biezace; zrodto: Deutsche Bundesbank (SEC.M.16.1000.F33100.N.1.EUR.E.Z)

Aproksymacje ryzyka walutowego: dlug ogotem
UDST — DST/FST
U DT — DTX / FTX

D™ = 6T>< 1Y

D™ rzadowy dlug ogétem w Polsce, miliony ztotych, ceny biezace; zrddlo: ,Biuletyn
Statystyczny GUS”

F™ =F™/Y"

F™ rzadowy dhug ogoétem w krajach strefy euro, miliony euro, ceny biezace; zrdédto:

Deutsche Bundesbank (SEC.M.16.1311.F33000.N.1.EUR.E.Z)
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Zridla danych. Transformacje zmiennych

Aproksymacje ryzyka walutowego: rachunek obrotow biezacych

C™ =-C"/IY

c? saldo obrotow biezacych, miliony ztotych, ceny biezace; Zrodlo: NBP, ,Biuletyn
Informacyjny”

F¥ =—F*/Y”

F* saldo obrotow biezacych, miliony euro, ceny biezace; zrodto: EBC, ,Biuletyn

Miesigczny Europejskiego Banku Centralnego”

Aproksymacje ryzyka walutowego: deficyt budzetu panstwa

B =B°/Y

B® deficyt budzetu panstwa w Polsce, miliony zlotych, ceny biezace; Zrddto: ,,Biuletyn
Statystyczny GUS”

Efekt Balassy-Samuelsona
HE = (L /L") /(LT /)

k=Y, /LU

L przecietne zatrudnienie w przemysle w Polsce, tysigce osob; zrodto: ,,Biuletyn Statys-
tyczny GUS”

Ly =Y. /LT

L przeci¢tne zatrudnienie poza przemystem w Polsce, tysiace osob; zrddto: ,.Biuletyn
Statystyczny GUS”

L, =Y., /LT

LT przecietne zatrudnienie w przemysle w strefie euro, tysigce 0sob; Zrodlo: szacunki

wiasne na podstawie danych EUROSTAT-u (namq_gdp_K)

L=y

L przecietne zatrudnienie poza przemystem w strefie euro, tysigce osob; zrodto: szacunki
wiasne na podstawie danych EUROSTAT-u (namq_gdp_K)

Wskazniki terms of trade
R™" = (P*/P")/(P/P™)

P® ztotowy delator eksportu, indeks jednopodstawowy, 2000 =1; zrédto: ,,Biuletyn Statys-
tyczny GUS”

p" ztotowy delator importu, indeks jednopodstawowy, 2000 =1; zrédlo: ,,Biuletyn Statys-
tyczny GUS”

P delator eksportu krajow strefy euro poza strefe euro, indeks jednopodstawowy,
2000 = 1; zrédto: EUROSTAT (eteal6_m)

p™ delator importu krajow strefy euro spoza strefy euro, indeks jednopodstawowy,

2000 =1; zrédto: EUROSTAT (eteal6_m)
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Kurs toty/ euro. Teoria i empiria

Miedzynarodowa pozycja inwestycyjna — pasywa zagraniczne netto
AV '&NFL %

AN pasywa zagraniczne netto, miliony zlotych, ceny biezace; zrodto: NBP, Miedzynaro-
dowa pozycja inwestycyjna

N ;&FDI /Y

A™' zadtuzenie z tytutlu bezposrednich inwestycji zagranicznych, miliony zlotych, ceny

biezgce; zrodto: NBP, Miedzynarodowa pozycja inwestycyjna

AOFL — AOFL /Y

J&OFL pozostale zadluzenie zagraniczne, miliony zlotych, ceny biezace; zrodto: NBP,
Miedzynarodowa pozycja inwestycyjna
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