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Streszczenie: Celem artykutu jest identyfikacja ogélnych réznic w efektach polityki pie-
nieznej miedzy wschodnim i zachodnim makroregionem w Polsce. Artykut jest w istocie
pierwszym spojrzeniem na problem regionalnego zréznicowania efektow polityki pienieznej
w Polsce. W celu zachowania przejrzystosci, a takze spdjnosci z analizami prowadzonymi
dla Polski jako catosci, badanie empiryczne przeprowadzone zostalo w oparciu o stan-
dardowy model VARX, rozszerzony o zmienne charakteryzujgce aktywnos$é gospodar-
czg w obu makroregionach. Uzyskane wyniki potwierdzajg odmienno$¢ odpowiedzi tych
zmiennych. W szczeg6lnosci wyniki sugerujg nie tyle zr6znicowang sile reakcji na impuls
polityki pienieznej, ile odmienny charakter dostosowan po impulsie. W makroregionie
zachodnim zacie$nienie polityki pieni¢znej powoduje relatywnie silng reakcje produkcji
przemystowej, natomiast w makroregionie wschodnim dostosowania przebiegaja raczej
na rynku pracy. Uzyskane rezultaty mogg stanowié przyczynek do dalszych badan, a takze
do dyskusji nad ich implikacjami dla polityki gospodarcze;.
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Wprowadzenie

Polityka pieniezna przewidziana jest do stabilizowania inflacji (i ewentu-
alnie produktu) na poziomie krajowym. Jednocze$nie efekty tej polityki nie
musza by¢ i nie sg homogeniczne w przekroju regionéw, gdyz kanaly transmisji
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dzialajag mniej lub bardziej efektywnie w zaleznos$ci od m.in.: istniejacej struk-
tury przemystowej, sytuacji demograficznej, wzorcéw konsumpcyjnych, a takze
wielu zmiennych zwigzanych z sektorem przedsigbiorstw. W konsekwencji
polityka pieniezna moze do$¢ istotnie wplywaé na dynamike makroekono-
miczng poszczegblnych regionéw. Wprawdzie ani jej ramy instytucjonalne,
ani narzedzia nie stwarzajg szerokich mozliwosci §wiadomego uwzgledniania
przestrzennej asymetrii efektow polityki pieni¢znej, ale wiedza o zr6znicowa-
nych przestrzennie efektach polityki pienieznej moze poméc w lepszej kon-
troli celéw polityki gospodarczej kraju i wzmocnié efektywnos$é koordynacji
réznych segmentéw tej polityki.

Z wielu wczesniejszych badan wylania si¢ obraz Polski jako kraju o silnym
regionalnym zréznicowaniu ekonomicznym i spotecznym na wielu ptasz-
czyznach, co powinno czynié¢ problem asymetrii efektéw polityki pienieznej
waznym przedmiotem zainteresowania dla ekonomii stosowanej i polityki
ekonomicznej. Tymczasem jest ona jedynym duzym krajem UE, w ktérym
empiryczne analizy w tym obszarze nie byly dotychczas podejmowane.

Celem artykutu jest proba wskazania ogélnych réznic w reakcjach na im-
pulsy polityki pienieznej w dwéch wyodrebnionych na potrzeby badania ma-
kroregionéw, z jednej strony charakteryzujacych sie odmiennymi charakte-
rystykami mogacymi wplywaé na mechanizm transmisji polityki pienieznej,
a z drugiej — o relatywnie wysokiej wewnetrznej homogeniczno$ci. Wnioski
sg formutowane na podstawie przebiegu funkcji reakcji na impuls wygene-
rowanych z oszacowanego modelu VARX. Wykorzystana metoda jest z jed-
nej strony mocno osadzona w literaturze pos$wigconej skutkom impulséw
pienieznych, a z drugiej — spdjna z wczesniejszymi analizami empirycznymi
prowadzonymi m.in. dla Polski jako catosci.

Struktura artykulu jest nastepujaca. Druga cze$é¢ zawiera przeglad lite-
ratury. Trzecia cz¢$¢ poswigcona jest identyfikacji dwdéch makroregionéw
(wschodniego i zachodniego) oraz oméwieniu danych statystycznych wyko-
rzystywanych w badaniu empirycznym. W czwartej czesci zaprezentowano
metode empiryczng. Pigta cze$é przedstawia wyniki analiz empirycznych.
W szdstej czesci znajduje sie podsumowanie i wnioski.

Przeglad literatury

Z teoretycznego punktu widzenia problem regionalnego zréznicowania
efektow polityki pienieznej mozna rozpatrywaé w odniesieniu do teorii opty-
malnego obszaru walutowego (TOOW), wywodzacej sie z prac Mundella
[1961], McKinnona [1963] i Kenena [1969], a nastepnie byta rozwijana w in-
nych opracowaniach?. W $wietle tej teorii uczestnictwo w unii walutowej

2 Na przestrzeni lat teoria ta ewoluowata w réznych kierunkach. Szczegétowe oméwienie TOOW
ijej rozszerzen wykracza jednak poza zakres artykutu, natomiast mozna je znalez¢ w pracach
m.in. Pitat [2012; 2014].
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wigze si¢ z ryzykiem zaréwno wystepowania szokéw asymetrycznych, jak
i asymetrycznej odpowiedzi na szoki wspdlne. Asymetria szokéw moze by¢é
zwigzana z odmiennymi strukturami ekonomicznymi, r6znym stopniem
otwarto$ci gospodarek i dywersyfikacji ich rynkéw zbytu, a takze réznicami
regulacyjnymi, przektadajacymi si¢ np. na stopien sztywnosci rynkéw pracy
i produktu. Wszystkie te odmiennos$ci mogg skutkowaé obnizeniem korelacji
cykli koniunkturalnych i generowaé nieadekwatnos$é wspélnej polityki pie-
nieznej dla poszczegblnych krajéow i regionéw.

W nawigzaniu do TOOW, wiele opracowan podejmowalo problem napieé
zwigzanych ze wspdlng polityka pieniezna w krajach UGiW. Claridaiin. [1998]
dowodzg wystepowania znacznych napieé polityki pienieznej w Wielkiej Bry-
tanii, Francji i Wloszech jeszcze w latach 80. i na poczatku lat 90. XX wieku,
czyli wprawdzie przed utworzeniem UGiW, ale juz w warunkach funkcjo-
nowania systemu ERM, wigzacego waluty krajowe panstw zachodnioeuro-
pejskich. Badajac pierwsze lata funkcjonowania tego organizmu, Blanchard
[2007] wprowadzit z kolei okreslenie ,nawracajacych spadkéw” aktywnosci
ekonomicznej (rotating slumps) w krajach UGiW, bedacych skutkiem nieade-
kwatnosci polityki pienieznej, ktére dotykaly m.in. Portugalii i Wloch. Zdecy-
dowany wzrost zainteresowania przestrzennie asymetrycznymi efektami poli-
tyki pienieznej nastgpit wraz z nasilaniem sie kryzysu gospodarczego w strefie
euro. Niezaleznie od podej$cia badawczego i analizowanego okresu wyniki
na ogoét potwierdzaja wystepowanie szczegdlnie silnej nieadekwatnosci tej
polityki (w tym przypadku trwale zbyt niskich stép procentowych) m.in. dla
gospodarek Grecji, Irlandii i Hiszpanii (np. Sturm i Wollmershéuser [2008],
Hansen [2012], Drometeriin. [2012], Quint [2014], Gajewski [2015]). Istnieja
tez opracowania podejmujace problem wewnatrzkrajowych (regionalnych)
napie¢ polityki pienieznej, ktére explicite odwoluja si¢ do TOOW. Dotyczag one
m.in. USA (np. Kouparitsas [2001]), Wielkiej Brytanii (np. Funke i Hall [1998]),
Japonii (np. Artis i Okubo [2008]), ale takze mniejszych krajéw (np. Portugalii
— Correia i Gouveia [2013]) oraz UGiW jako calosci, analizowanej jednak jako
zbiér mniejszych jednostek terytorialnych. Wszystkie te badania potwierdzajg
silne miedzyregionalne zréznicowanie dynamiki ekonomicznej (analizowanej
niekiedy przez pryzmat parametréw i synchronizacji regionalnych cykli ko-
niunkturalnych) i mozliwej nieadekwatnosci polityki pienieznej.

Drugim czynnikiem generujacym ryzyko uczestniczenia w unii walutowej
jest asymetria odpowiedzi na szoki wspdlne. Takim szokiem wspélnym moze
by¢ impuls polityki pieni¢znej (w szczegdlnoSci zmiana stép procentowych),
a asymetria odpowiedzi moze woéwczas polegaé na przestrzennie zréznico-
wanej dynamice zmiennych makroekonomicznych, wywotanej impulsem.
Teoretycznym oparciem dla empirycznych analiz regionalnego zréznicowania
skutkéw krajowej polityki pienieznej jest bogata literatura dotyczaca mecha-
nizmoéw transmisji polityki pienieznej i kanatow tej transmis;ji’.

3 Szerzej na ten temat por. np. Mishkin [1996].
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Wsréd bardzo licznych badan empirycznych poswieconych efektywnosci
tej transmisji na poziomie krajowym?, istnieje do$¢ pokazny zaséb analiz re-
gionalnych, ktére dotyczg m.in. USA [Carlino, DeFina, 1998; Coibion, Gold-
stein, 2012], Wielkiej Brytanii [Dow, Montagnoli, 2007], Australii [Fraser i in.,
2014], Niemiec [Arnold, Vrugt, 2004], Hiszpanii [Rodriguez-Fuentes, Padron-
-Marrero, 2008], Holandii [Arnold, Vrugt, 2002], Szwecji [Svensson, 2012] czy
Grecji [Anagnostou, Papadamou, 2012]. W badaniach empirycznych przyjmuje
sie implicite perspektywe analogii miedzy mechanizmami ekonomicznymi
dziatajgcymi w poszczegélnych krajach cztonkowskich unii walutowej i w re-
gionach tworzacych kraj, bedacy dla tych regionéw unig walutowg de facto.

Pionierskim opracowaniem po$wieconym regionalnemu zréznicowaniu
efektéw polityki pienieznej jest artykut Carlino i DeFina [1998]. Praca ta do-
tyczy Stanéw Zjednoczonych, a uzyskane wyniki wskazujg na bardzo silnie
zréznicowanie reakcji realnych dochodéw na impulsy monetarne w przekroju
stanéw. Korzystajac z relatywnie dlugich szeregéw czasowych (140 kwarta-
16w), autorzy badajg wzajemne powiagzania dynamiki dochodéw realnych
miedzy stanami oraz wariancj¢ tej dynamiki wewnatrz skonstruowanych
ad-hoc makroregionéw, grupujacych po kilka stanéw, a takze rozwazajg czyn-
niki determinujace site odpowiedzi na impuls polityki pienieznej. W Swietle
uzyskanych wynikéw czynnikami wzmacniajgcymi te site sa w szczegdlnosci
dominacja przemystu w strukturze tworzenia dochodu oraz niski udziat ma-
tych (lokalnych) bankéw. Wyzsza wrazliwo$é regionéw uprzemystowionych
na impulsy polityki pienieznej, zwigzana z relatywnie silnym uzaleznieniem
sektora przemyslowego od kredytu, jest wnioskiem plyngcym m.in. z ana-
liz: Arnold i Vrugt [2002; 2004], Owyang i Wall [2005], Rodriguez-Fuentes
i Padrén-Marrero [2008] oraz Anagnostou i Papadamou [2012]. Nasuwa sie
jednak pytanie, czy prawidlowos$¢ ta moze by¢ potwierdzona w regionach,
w ktérych dziatalno$¢ przemystowa realizowana jest przez zaktady nalezace
do koncernéw zagranicznych, ktére czesto mogg opieraé sie na zewnetrznych
zrédtach finansowania. Carlino i DeFina [1998] zwracajg tez uwage, Ze istotna
moze by¢ struktura przedsiebiorstw, np. wedtug ich wielkosci. O ile wieksze
firmy maja dostep do szerszego spektrum mozliwos$ci pozyskiwania funduszy
(np. emisja akcji, obligacji korporacyjnych), to kredyt bankowy bywa jedynym
ich zrédtem dla mniejszych firm. Z drugiej strony, mate firmy (zwtaszcza w re-
gionach peryferyjnych) sa czasem bardziej ostrozne w zacigganiu kredytéw
lub napotykajg wigksze problemy w ich uzyskaniu [Klein, 2014].

Podsumowujgc mozna stwierdzié, ze czynnikami wplywajacymi na re-
gionalne zréznicowanie polityki pienieznej, ktére doczekaly sie pozytywnej
empirycznej weryfikacji w literaturze przedmiotu, sg m.in.: struktura gate-
ziowa gospodarki, pewne charakterystyki sektora przedsigbiorstw (zaréwno
nasycenie firmami i dynamika ich powstawania oraz upadania, wskazujace

4 W Polsce mechanizm transmisji polityki pieni¢znej przeanalizowany zostal w ostatnim czasie
w pracy Kapuscinskiego i in. [2014].
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natezenie konkurencji, jak i proporcje miedzy liczbg duzych i matych firm),
otwarto$é, a takze struktura eksportu (w tym znaczenie sektora bazowego).

Powyzsze czynniki nie wyczerpuja listy determinant wewnatrzkrajowych
asymetrii odpowiedzi na impulsy polityki pieni¢znej. Mozna ja uzupetni¢ m.in.
o strukture demograficzng populacji, r6znice w zakresie uporczywosci inflacji,
racjonalno$ci oczekiwan podmiotéw, a takze tradycji w zakresie wlasnosci
zamieszkiwanej nieruchomosci i wiele innych. Kompleksowa analiza czyn-
nikéw wplywajacych na regionalne zréznicowanie polityki pieni¢znej w po-
jedynczym opracowaniu jest niemozliwa z powodu ich duzej liczby. Ogélna
charakterystyka najwazniejszych sposréd nich zostanie jednak wykorzystana
w dalszej czescei artykutu w celu identyfikacji makroregionéw, ktére poten-
cjalnie moga najsilniej rézni¢ sie pod wzgledem reakcji na wspdlny impuls
polityki pienieznej.

Zréinicowanie regionalne Polski w zakresie czynnikéw
wplywajacych na efekty polityki pienieznej

Regionalne zréznicowanie poziomu rozwoju ekonomicznego Polski byto
przedmiotem wielu analiz, podejmowanych m.in. w pracach: Tokarski i in.
[1999], Gajewski [2003], Tokarski [2005], Malaga i Kliber [2007], Kwiatkow-
ski [2008], Kwiatkowski i Tokarski [2009] oraz Liberda [2009]. Z analiz tych
wylania sie obraz Polski silnie zréznicowanej, przy czym najsilniejsze réz-
nice widoczne sa miedzy wojewddztwami z Polski zachodniej a wojewd6dz-
twami polozonymi na wschodzie kraju. Do pierwszej grupy zalicza sie czesto
wojewddztwa: wielkopolskie, zachodniopomorskie, dolnoslgskie i lubuskie
(por. np. MRR [2014]). Charakteryzujg si¢ one wzglednie nowoczesng struk-
turg oraz wysoka elastyczno$cig zatrudnienia, rozwinietg infrastrukturg oraz
wysokim stopniem zurbanizowania. Makroregion wschodni w terminologii
polityki gospodarczej (por. np. MRR [2013]) sktada sie z pieciu wojewddztw
(warminsko-mazurskie, podlaskie, lubelskie, §wietokrzyskie i podkarpackie),
charakteryzujacych sie wzglednie niskim poziomem PKB per capita i wydaj-
nosci pracy, co w duzej mierze mozna ttumaczy¢ relatywnie silnym zaanga-
zowaniem sily roboczej w sektor rolniczy, ktéry dodatkowo jest tu mato wy-
dajny (por. np. Tokarski [2005]). Na tym tle wyr6znia sie jedynie wojewddztwo
warminsko-mazurskie, ktérego rynek pracy strukturalnie zblizony jest do re-
gionéw zachodnich i pétnocnych, co znajduje wyraz m.in. w niskim udziale
zatrudnienia w rolnictwie. Specyfiki ekonomiczne makroregionu wschodniego
sg duzo liczniejsze. Sktadaja sie na nie: stabiej niz w pozostalych regionach
rozwinieta infrastruktura, majaca przetozenie na relatywnie waski strumien
naplywajacych inwestycji, a takze m.in. niska gestos¢ zaludnienia i niska
stopa urbanizacji, powigzana z brakiem silnych o$rodkéw miejskich, a takze
niski poziom dochodéw.

Wojewddztwa wschodnie i zachodnie sg odmienne takze pod wzgledem in-
nych czynnikéw mogacych wplywaé na efektywno$c¢ polityki pienigznej. Wiele
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takich odmienno$ci mozna znalez¢é w obszarze stanu i struktury sektora przed-
siebiorstw (por. m.in. Gajewski [2011]). Po pierwsze, ,nasycenie” przedsiebior-
stwami w Polsce zachodniej jest zdecydowanie wigksze, niz na wschodzie kraju
i dotyczy to podmiotéw we wszystkich klasach wielkosci. Po drugie, w woje-
wodztwach zachodnich mozna zaobserwowaé zdecydowanie wigksza dyna-
mike sektora przedsi¢biorstw (w tym tworzenie nowych podmiotéw). W koncu,
strumienie inwestycji generowane w wojewddztwach zachodnich sg na ogdét
wieksze, chociaz zréznicowanie nie jest tu juz az tak wyrazne. Dodatkowo, jak
wynika m.in. z opracowania Gajewskiego i in. [2008], wszystkie wojewddztwa
makroregionu zachodniego sg gospodarczo bardziej otwarte od wojewddztw
wschodnich niezaleznie od tego, czy otwarto$¢ ta jest mierzona udziatem eks-
portu w produkcji sprzedanej przemystu, czy tez udziatem sumy eksportu i im-
portu w PKB. Na og6t charakteryzujg sie tez one silniejszymi powigzaniami
gospodarczymi z krajami strefy euro, w tym przede wszystkim — z Niemcami.
Podsumowujac, analiza dotychczasowych badan wskazuje na do$é wy-
razng wewnetrzng homogeniczno$é makroregionu wschodniego (zwtaszcza
z wylaczeniem odmiennego pod wzgledem struktury produkcji i rynku pracy
wojew6dztwa warminsko-mazurskiego), a takze zauwazalng homogenicznosé¢
makroregionu zachodniego. Dlatego tez w empirycznej czeSci pracy prze-
prowadzona zostanie analiza skutkéw impulsu polityki pienieznej w dwéch
makroregionach, z ktérych kazdy sktada sie z czterech wojewddztw. W sktad
makroregionu wschodniego wejda wojewddztwa: podlaskie, lubelskie, $wie-
tokrzyskie i podkarpackie, natomiast w sktad makroregionu zachodniego zali-
czono wojewo6dztwa: wielkopolskie, zachodniopomorskie, dolno$lgskie i lubu-
skie. Tak zdefiniowany makroregion wschodni wytwarzal w latach 2010-2013
srednio 12,6% PKB Polski, natomiast makroregion zachodni — 24% PKB.

Model empiryczny i dane

Dynamika zmiennych makroekonomicznych, z uwzglednieniem zmien-
nych opisujacych aktywnos$¢ ekonomiczng w dwéch makroregionach, jest
analizowana w oparciu o model VARX (model VAR ze zmiennymi egzoge-
nicznymi) postaci:

z=v,+Az +Az +..+Az +Bx +e,t=12,.,T. (1)

W powyzszym réwnaniu z, jest wektorem zmiennych endogenicznych
a x; — wektorem zmiennych egzogenicznych. Parametry przy op6znionych
zmiennych endogenicznych zawarte sg w macierzach A;, B jest wektorem
parametréw przy zmiennych egzogenicznych, natomiast wektor g zawiera
bledy losowe. Réwnanie (1) mozna tez zapisa¢ w postaci:

z =v,+A(l)z_ +Bx +€,. )

gdzie L jest operatorem opéznien.
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Analiza prowadzona jest na danych kwartalnych i obejmuje okres 2005Q1-
-2014Q3, co daje w sumie 39 kwartaléw. Zbiér zmiennych endogenicznych
zawiera: luke PKB (odchylenie logarytmu PKB od trendu, obliczonego za
pomoca filtra HP, przy zalozeniu, ze parametr determinujacy stopien wygta-
dzania trendu A = 1600), wskaznik inflacji CPI (zmiana r/r), krétkookresowg
stope procentowg (WIBOR 1M) oraz zmienne opisujace aktywno$¢ gospodar-
czg w dwoch zdefiniowanych w poprzedniej cz¢Sci makroregionach. Dobor
zmiennych, ktére mozna wykorzystaé¢ do przesledzenia skutkéw impulsu poli-
tyki pienieznej dla aktywno$ci gospodarczej w skonstruowanych na potrzeby
badania makroregionach, podlega do$¢ istotnym ograniczeniom zwigzanym
z dostepnoscig danych statystycznych o czestotliwosci kwartalnej. W Banku
Danych Regionalnych GUS dostepne sg w zasadzie trzy zmienne, ktére w ja-
kim$ zakresie odzwierciedlajg poziom aktywnos$ci gospodarczej: produkcja
sprzedana przemystu (w cenach statych), liczba pracujacych (wg BAEL) oraz
dochody realne z pracy (obliczone jako iloczyn przecietnej liczby pracujacych
i przecigtnego wynagrodzenia w cenach stalych). Aby nie pozbawiac¢ si¢ fa-
dunku informacyjnego zawartego w kazdej z nich, zdecydowano si¢ na wy-
korzystanie wszystkich i tym samym estymacje i analize trzech réwnoleglych
modeli. Statystyki opisowe wszystkich wykorzystywanych zmiennych po zlo-
garytmowaniu sg przedstawione w tab. Al, w aneksie.

Zmienne endogeniczne uszeregowane sg w kolejnosci: CPI, luka PKB,
zmienne opisujgce aktywnos$é ekonomiczng w dwéch wyodrebnionych re-
gionach (kolejno, w poszczegdlnych specyfikacjach: produkcja przemy-
stowa, liczba pracujacych, dochody realne z pracy) oraz stopa procentowa
WIBOR 1M. Takie uszeregowanie jest zgodne z teorig oraz konwencjg mo-
deli VAR zawierajacych zmienng polityki pieni¢znej [Christiano i in., 1998]
i oznacza, ze zaktada si¢ mozliwo$¢ wplywu inflacji i PKB na stope procen-
towg w tym samym kwartale oraz brak mozliwo$ci natychmiastowego wptywu
zmiany stopy procentowej na obie te zmienne makroekonomiczne (a takze
na aktywnos$¢ ekonomiczng w regionach). Wektor zmiennych egzogenicznych
zawiera trzy zmienne: cene ropy Brent, indeks wartos$ci ztotego (PLN index)
oraz stope procentowg Euribor 6M.

Wyniki testu ADF wskazuja, ze wszystkie zmienne endogeniczne sa nie-
stacjonarne (i zintegrowane w stopniu pierwszym, por. tab. A2 w aneksie’).
Pojawiajg sie tym samym trzy mozliwo$ci konstrukcji modelu empirycz-
nego. Pierwszg mozliwo$cig jest przeksztalcenie zmiennych do (stacjonar-
nych) pierwszych réznic i estymacja modelu VAR. To jednak spowodowaloby
utrate informacji o wspdlnej dynamice pozioméw analizowanych zmien-
nych, co jest gtéwnym celem badania [Enders, 2010, s. 303]. Drugg moz-
liwoscig jest estymacja modelu VECM, ktora jednak takze wiaze si¢ z pew-
nymi ograniczeniami. Na przyklad Ramaswamy i Slok [1998] wskazuja, Ze

5 Na poziomie istotno$ci 0,05. Niestacjonarno$¢ stopy wzrostu liczby pracujacych w makroregio-
nie wschodnim mozna potraktowaé jako artefakt statystyczny.



34 GOSPODARKA NARODOWA nr 4/2015

interpretacja ekonomiczna funkcji odpowiedzi na impuls wygenerowanych
z modelu VECM zaktada trwate efekty impulséw, podczas gdy model VAR
,pozwala” danym zadecydowaé o tym, czy te efekty sg trwale, czy przej-
Sciowe. Faust i Leeper [1997] zwracaja z kolei uwage na brak gwarancji, ze
narzucanie restrykcji o liczbie relacji kointegrujgcych moze by¢ wiarygodnag
podstawg wnioskowania®. Samo wykorzystanie metody VECM dla szeregow
czasowych o dlugosci nieprzekraczajacej 40 kwartaléw (oraz jednocze$nie
uwzglednieniu pieciu zmiennych endogenicznych) moze budzié¢ zastrzezenia
(por. np. Ramos i Surinach [2006]). Peersman i Smets [2001] nawet szereg
o dlugosci 76 kwartatéw uwazajg za zbyt krétki do badania explicite relacji
dtugookresowych w modelu z piecioma zmiennymi endogenicznymi. Ostatnia
mozliwo$¢ bezposrednio wynika z pracy Sims i in. [1990]. W sytuacji wyste-
powania niestacjonarno$ci i mozliwej kointegracji, proponuje si¢ tam pozo-
stanie przy klasycznym modelu VAR na poziomach, ktéry generuje wéwczas
zgodne oszacowania parametrow. Canova [2007, s. 118] stwierdza, ze esty-
macja modeli VAR na poziomach jest poprawna nawet wtedy, gdy testy suge-
rujg niestacjonarno$¢ zmiennych endogenicznych. Argumentuje on, ze jezeli
zmienne sg faktycznie niestacjonarne i nieskointegrowane (co rzeczywiscie
wykluczatoby mozliwos¢ estymowania VAR na poziomach), wéwczas niestacjo-
narne bylyby réwniez btedy losowe, co w praktyce zdarza sie rzadko (por. tez
Bluedorn i Bowdler [2011]). Od strony empirycznej Gospodinov i in. [2013]
na podstawie wynikéw symulacji pokazuje, ze modele VAR wyspecyfikowane
na poziomach zmiennych sg odporne na problem niestacjonarno$ci. Wpraw-
dzie Phillips [1998] ostrzega przed utratg efektywnosci estymacji modeli VAR
na poziomach (w poréwnaniu z modelami VECM), ale problem ten okazuje
sie dotyczy¢ tylko dlugiego okresu, ktéry na ogét nie jest przedmiotem zainte-
resowania. Do podobnych wnioskéw dochodzg tez Naka i Tufte [1997], ktorzy
na podstawie eksperymentéw Monte Carlo ze zmiennymi niestacjonarnymi
i skointegrowanymi uzyskujg wyniki §wiadczace o przewadze modeli VECM
tylko w dtugim okresie. Powyzsze argumenty wplywajg na duzg popularnosé
wykorzystywania modeli VAR na poziomach nawet w sytuacji wystepowania
niestacjonarnosci (np. Ramaswamy i Slok [1998], Bagliano i Favero [1998],
Peersman i Smets [2001], Mitra [2006], Ramos i Surifiach [2006, s. 195-196],
Anagnostou i Papadamous [2012]).

W artykule model VARX takze jest estymowany na poziomach zmiennych,
przy czym uzyskane bledy losowe sg nastepnie poddane diagnostyce wymaga-
nej pod katem wnioskowania na podstawie funkcji reakcji na impuls. Wybor
dtugosci opéznien oparty jest na kryterium Hannan-Quin (HQ), a warto$é
poczatkowa (maksymalna) ustalona jest jako T'? (zgodnie z: Enders [2010,
s. 397]). W kazdym przypadku kryterium HQ sugeruje wykorzystanie dwoch
opdznien.

6  Dodatkowo powinna ona wynika¢ z silnej teorii ekonomicznej [Ramaswamy, Slok, 1998].
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Proces opisany rownaniami (1) i (2) ma nastepujaca reprezentacje Sred-
niej ruchomej [Liitkepohl, 1990]:

Zt = 2 q)iat—l’ (3)
i=1

gdzie ® =I_ jest macierza jednostkowg, natomiast funkcja reakcji na impuls
dana jest wzorem:

D, = ,2:‘ ®_A,i=12., )

W celu lepszego odzwierciedlenia wplywu impulséw na poszczegdlne

zmienne mozna dokonaé dekompozycji Cholesky’ego, wybierajac macierz

dolng tréjkatng P taka, ze 28: PP’ . Definiujgc zortogonalizowany szok
w, =P"e , uzyskujemy:

zt = 2 ®iwt—1’ (5)
i=0

gdzie ©, = ® P s3 zortogonalizowanymi odpowiedziami na impuls. Zakumu-
lowang odpowiedZ na impuls mozna zatem wyrazi¢ jako:

j
g, = ; 0.. (6)
Wyniki

Oszacowania modeli VARX

W pierwszym etapie oszacowane zostaly cztery warianty modelu VARX:
model wyjéciowy, w ktérym zbiér zmiennych endogenicznych sktada sie
tylko z trzech zmiennych (PKB, CPI, R), oraz trzy modele rozszerzone o ze-
staw dwoéch zmiennych ilustrujacych aktywno$é gospodarcza makroregionu
wschodniego i zachodniego (odpowiednio: IP, L i Y). W kazdym przypadku
testy stabilnosci potwierdzaja, ze pierwiastki lezg wewnatrz két zespolonych
o promieniu jednostkowym, w zwigzku z czym warunki stabilnosci analizo-
wanych modeli VARX sg spetnione (rys. Al, w aneksie). Dodatkowo wnio-
skowanie na podstawie funkcji reakcji na impuls wymaga spetnienia szeregu
warunkéw dotyczacych reszt. W szczegdélnosci powinny sie one charaktery-
zowac heteroskedastyczno$cig oraz brakiem autokorelacji [Bluedorn, Bow-
dler, 2011]. Reszty, co wynika z wcze$niejszej dyskusji, powinny by¢ takze
stacjonarne. Wyniki testow heteroskedastycznos$ci oraz autokorelacji reszt
sg zaprezentowane w tabelach A3 — A4 (w aneksie) i nie sygnalizujg wyste-
powania ktéregokolwiek z wymienionych probleméw w oszacowanych mo-
delach. Z kolei wartos$ci p testu pierwiastka jednostkowego (ADF ze stalg,
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bez trendu deterministycznego) dla kazdego szeregu reszt w kazdym modelu
wynoszg ponizej 0,01, czyli reszty sg stacjonarne. Wyniki te nie sg zamiesz-
czone w celu zaoszczedzenia miejsca. W zwigzku z satysfakcjonujacymi wia-
sno$ciami modelu wnioskowanie na podstawie funkcji odpowiedzi na impuls
wydaje si¢ uprawnione.

Reakcja agregatéw makroekonomicznych na impuls polityki pienieznej

Funkcje reakcji na zortogonalizowany impuls polityki pienieznej wyge-
nerowane z modelu wyjSciowego sg zilustrowane na rys. 1. Kierunek reakcji
inflacji i PKB jest zgodny z oczekiwaniami. W szczegdélnosci, nie wystepuje
czesto uzyskiwana tzw. ,zagadka cenowa” (price puzzle)’, ktéra zostata wyeli-
minowana dzieki wykorzystaniu zmiennych egzogenicznych, skorelowanych
z oczekiwang inflacjg (szerzej: Li i in. [2013]).

Rysunek 1. Reakcje inflacji i luki PKB na impuls stopy procentowej (dekompozycja Cholesky’ego:
1 odchylenie standardowe +/— 2 bledy standardowe)
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Zrodlo: opracowanie wlasne.

Z rys. 1 wynika, ze maksymalny wplyw zacie$nienia polityki pieni¢znej
na inflacje obserwowany jest miedzy széstym i 6smym kwartatem po wysta-
pieniu impulsu, a nastepnie nastepuje dlugi powrét do réwnowagi. Luka PKB

7 Jest to niezgodny z teorig ekonomii, aczkolwiek uzyskiwany czesto w analizach opartych na mo-
delach VAR, poczatkowy wzrost inflacji w efekcie zacie$nienia polityki pienieznej.
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reaguje z niewielkim op6Znieniem: jej spadek rozpoczyna sie w trzecim kwar-
tale, maksymalna reakcja nastepuje po 4-5 kwartatach, a powrét do réwnowagi
jest szybszy, niz w przypadku inflacji. Ogélnie mozna stwierdzié, ze zachowanie
obu zmiennych (a takze dodatkowo samej stopy procentowej) jest standardowe,
a takze nie odbiega silnie od uzyskiwanych w innych opracowaniach wyni-
kéw empirycznych dla gospodarki polskiej (por. np. Kapuscinski i in. [2014]).

W dalszej czesci artykutu przedstawione sg ilustracje funkcji odpowiedzi
na zortogonalizowany impuls polityki pienieznej wylacznie zmiennych doty-
czacych aktywnosci w dwéch makroregionach, co wynika z checi oszczedzenia
miejsca. Nalezy jednak podkreslié¢, ze modyfikacje wyj$ciowej specyfikacji mo-
delu nie wplywajg silnie na przebieg odpowiedzi krajowej inflacji i luki PKB,
a w szczegblnos$ci — nie zaklbécajg ich zachowania zgodnego z teorig ekonomii.

Rysunek 2. Reakcje produkcji przemyslowej na impuls polityki pieni¢znej (dekompozycja
Cholesky’ego: 1 odchylenie standardowe +/— 2 bledy standardowe)
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Zro6dlo: opracowanie wlasne.

Rysunek 2 przedstawia dynamike produkcji sprzedanej przemystu w ma-
kroregionie wschodnim i zachodnim. Wynika z niego, ze zacie$nienie polityki
pieni¢znej jest znacznie bardziej dotkliwe dla tej zmiennej na zachodzie Pol-
ski. Wprawdzie maksymalny spadek produkcji sprzedanej w obu makrore-
gionach jest zblizony, ale na zachodzie reakcja nastepuje szybciej, a powr6t
do réwnowagi jest bardziej wydtuzony. W makroregionie wschodnim produk-
cja sprzedana zaczyna spadac dopiero w czwartym kwartale po wystgpieniu
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impulsu, przy czym najglebsze spadki nastepujg w kwartatach pigtym i sz6-
stym. Poczgwszy od dziewigtego kwartatu nastepuje zblizenie do stabiliza-
cji. W konsekwencji opisanych zjawisk zakumulowana odpowiedz produkcji
sprzedanej w makroregionie zachodnim po czterech latach jest dwukrotnie
silniejsza niz w makroregionie wschodnim. Taki przebieg dynamiki omawia-
nej zmiennej moze wskazywac, ze firmy zlokalizowane w zachodniej cze$ci
kraju w wigkszym stopniu funkcjonujg opierajac si¢ na kredycie bankowym,
a dzialanie kanatu stopy procentowej jest tam silniejsze.

Ksztaltowanie sie zasobu pracujgcych pod wptywem impulsu stopy procen-
towej przedstawia rys. 3. We wschodniej Polsce nastepuje dos¢ szybki spadek tej
zmiennej, a nastepnie powolne wygasniecie impulsu, ktére ostatecznie nastepuje
po ok. 16 kwartatach. Na tym tle rynek pracy makroregionu zachodniego re-
aguje stabiej, a powrét do réwnowagi jest szybszy. Konsekwencja jest silniejszy
(niemal trzykrotnie) zakumulowany ubytek pracujagcych we wschodniej Polsce.

Rysunek 3. Reakcje liczby pracujacych na impuls polityki pieni¢znej (dekompozycja Cholesky’ego:
1 odchylenie standardowe +/— 2 bledy standardowe)
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Zrédlo: opracowanie wlasne.

Powyzsze obserwacje moga sugerowad, ze w ostatnich latach stracit na swojej
efektywnosci tzw. ,efekt gabki” sektora rolniczego na rynku pracy [Livingstone,
1981; Kwiatkowski i in., 2003]. Wyniki wcze$niejszych badan empirycznych
sugerowaly, ze w latach 90. XX wieku sektor rolniczy wchtaniat cze$é nadwyz-
kowej sily roboczej z innych sektoréw w okresach dekoniunktury, a nast¢pnie
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,uwalnial” ja w okresach szybszego wzrostu. Skutkiem tego mechanizmu
bylo ograniczenie wahan liczby pracujacych, ktére byly czeSciowo absorbo-
wane przez wahania bezrobocia ukrytego w rolnictwie (por. Kwiatkowski i in.
[2003]). Analiza statystyk opisowych zmiennych (tab. A1 w aneksie) potwierdza
jednak, ze w latach 2005-2014 wspétczynnik zmiennosci liczby pracujacych
w makroregionie wschodnim byt juz wyzszy niz w makroregionie zachodnim.
Wieksza wrazliwo$¢é zatrudnienia w Polsce wschodniej jest prawdopodobnie
zwigzana z relatywnie wysokim odsetkiem pracujgcych na podstawie tzw. ela-
stycznych formy zatrudnienia (zwlaszcza umowy cywilnoprawne). Z danych
GUS wynika, ze $rednio w latach 2010-2013 w Polsce 72,7% zatrudnionych
wykonywato prace na podstawie stosunku pracy. Udzial ten w wojewddztwach
makroregionu wschodniego ksztaltowat sie na poziomie 52-58% (i byl najnizszy
w Polsce), natomiast w wojewddztwach makroregionu zachodniego wynosit
miedzy 74 a 80%. Dodatkowo silniejsze na zachodzie osrodki miejskie wyge-
nerowaly pewien zaséb wysokospecjalistycznych stanowisk, ktérych liczba
jest mniej wrazliwa na biezaca sytuacje gospodarcza oraz impulsy polityki

ekonomicznej. Pomimo tego, rynek pracy wojewddztw zachodniej i p6inocnej

Polski wcigz charakteryzuje sie relatywnie wysokg elastyczno$cia, co utatwia
jego (widoczny na rys. 3) szybszy powrét do rownowagi (por. Rogut [2008]).

Rys. 4. Reakcje dochodéw realnych na impuls polityki pieni¢znej (dekompozycja Cholesky’ego:
1 odchylenie standardowe +/— 2 bledy standardowe)
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Zrédlo: opracowanie wlasne.
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Zblizong do liczby pracujacych charakterystyka dynamiki charakteryzujg
sie tez dochody realne (rys. 4), co jest naturalne, biorac pod uwage korelacje
liczby pracujacych i ich dochodéw. We wschodnim makroregionie ujawnia
sie wzglednie silny spadek dochodéw juz w drugim kwartale, a skutki im-
pulsu polityki pieni¢znej sg tu odczuwalne dluzej niz w zachodniej Polsce.
W makroregionie zachodnim dochody reagujg bardzo stabo i nieco szybciej
nastepuje wygasni¢cie impulsu. Ostatecznie, zakumulowany ubytek dochodu
po czterech latach od impulsu polityki pienieznej jest zdecydowanie glebszy
w Polsce wschodniej.

Podsumowanie

Artykut jest pierwszym spojrzeniem na problem regionalnie zré6znicowa-
nych efektéw polityki pienieznej w Polsce. Poniewaz wykorzystana metoda
badawcza nie pozwala na prze$ledzenie tych efektéw w szesnastu wojew6dz-
twach z osobna, zdecydowano sie na zbadanie dwéch wzglednie homogenicz-
nych makroregionéw, ugruntowanych w przestrzeni badawczej. Przy calej
arbitralnosci konstrukcji obu makroregionéw wydaje sie, ze ich specyfika
jest silnie zréznicowana w przekroju zmiennych, mogacych determinowac
skutki polityki pieni¢znej.

Uzyskane wyniki z jednej strony sg spdjne z wczedniejszymi analizami
dotyczacymi efektéw polityki pienieznej w skali calego kraju, a z drugiej
- umozliwiajg wyciggniecie kilku nowych interesujacych wnioskéw w zakresie
regionalnego zréznicowania tych efektéw. W szczegblnosci wyniki sugerujg
nie tyle zr6znicowang site reakcji na impuls polityki pienieznej, ile odmienny
charakter dostosowan po impulsie. W makroregionie zachodnim zacie$nienie
polityki pienieznej powoduje relatywnie gleboki spadek produkcji sprzedane;j,
ale nie przektada si¢ on silnie na spadek zatrudnienia oraz dochodéw realnych.
Z kolei w makroregionie wschodnim dostosowania przebiegaja w wigkszym
stopniu na rynku pracy, podczas gdy produkcja przemystowa reaguje stabiej.

Warto podkreslié, ze badania przestrzennego zréznicowania efektéw po-
lityki pieni¢znej otwieraja wiele nowych obszaréw dyskusji z zakresu polityki
gospodarczej. Na przyklad Arnold i Vrugt [2002] formulujg zalecenie niewspie-
rania regionéw, charakteryzujacych si¢ wyzsza wrazliwo$cig na impulsy poli-
tyki pienieznej, gdyz mogloby to ich zdaniem zaburzy¢ rynkowy mechanizm
wymienno$ci miedzy ryzykiem a stopa zwrotu (risk-return trade-off). Z kolei
Anagnostou i Papadamous [2012] postulujg $wiadomag ingerencje publicznag
ukierunkowana na wyréwnywanie regionalnej kompozycji sektoréw o zbli-
zonej wrazliwo$ci. Innym kierunkiem dyskusji jest problem uwzgledniania
rozpoznanych asymetrii odpowiedzi na impuls polityki pienieznej w prowa-
dzeniu polityki pienieznej. Coibion i Goldstein [2012] dowodza na przyklad,
ze amerykanski Fed juz te asymetrie uwzglednia.
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ANEKS

Tabela Al. Statystyki opisowe wykorzystywanych zmiennych endogenicznych

Oznaczenie | Srednia Max Min Odch. St. Obs.

Wibor 1M St. Proc. 4,29615 | 6,52000 | 2,57000 | 1,05685 39

CPI CPI 2,61197 | 4,46667 | -0,10000 | 1,39895 39

Log (Luka PKB) Luka PKB 0,00000 | 0,01025 | -0,00741 | 0,00473 39

~ | Log (Produkcja przemystowa) | IP, Wsch. PL | 4,34472 | 4,45400 4,18644 | 0,08012 39
% Log (Zatrudnienie) L, Wsch. PL | 3,44893 | 3,47354 3,41012 | 0,01739 39
= Log (Dochody realne) Y, Wsch. PL 4,85416 | 4,89808 4,74243 | 0,04981 39
= Log (Produkcja przemystowa) | IP, Zach. PL | 4,85517 | 4,98073 4,67315 | 0,09252 39
f; Log (Zatrudnienie) L, Zach. PL | 3,62293 | 3,64233 | 3,58022 | 0,01388 39
N Log (Dochody realne) Y, Zach. PL | 5,06515 | 5,12030 | 4,95263 | 0,04503 39

Zrodto: opracowanie wlasne.

Tabela A2. Wyniki testu pierwiastka jednostkowego ADF (ze stala, bez trendu deterministycznego)*

Poziom Pierwsza réznica

t-stat p-val t-stat p-val
Wibor1M -1,81 0,37 -3,55 0,01
CPI -1,44 0,55 -4,21 0,00
Luka PKB -2,07 0,26 -5,55 0,00
IP, Wsch. PL -1,68 0,43 -6,62 0,00
L, Wsch. PL -2,07 0,26 -2,61 0,10
Y, Wsch. PL -2,54 0,11 -5,98 0,00
IP, Zach. PL -2,03 0,27 -5,45 0,00
L, Zach. PL -2,99 0,05 -5,93 0,00
Y, Zach. PL -1,58 0,48 -4,45 0,00

* Dlugo$¢ op6znien wybrana na podstawie kryterium Schwarza.

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Tabela A3. Wartosci p testu heteroskedastycznosci White'a

a Stopnie swobody Prawdopodobienstwo testowe
Model wyj$ciowy 116,21 108 0,28
Model z IP 397,37 390 0,39
Model z L 402,28 390 0,32
Model z Y 388,55 390 0,51

Zrédlo: opracowanie wlasne.
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Tabela A4. Wartosci p testu autokorelacji reszt (LM)

Model wyjsciowy Model z IP Model z L Model z Y
0,06 0,15 0,31 0,15

Zrédlo: opracowanie wlasne.

Rysunek Al. Wyniki testéw stabilno$ci oszacowanych modeli VARX

Model wyjsciowy Model z IP
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Zrédlo: opracowanie wlasne.
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THE REGIONAL ASYMMETRY OF MONETARY
POLICY EFFECTS IN POLAND

Summary

The article looks at the problem of regional differences in monetary policy in Poland. The
author seeks to identify key differences in the effects of monetary policy between the co-
untry’s eastern and western macroregions.

The empirical exercise uses the standard vector autoregressive model with exogenous
variables (VARX), expanded to include variables describing economic activity in the two
macroregions. The results point to varying responses to a monetary shock — chiefly diverse
adjustments following the shock as well as different reactions to monetary policy impulses,
the author argues. While in the western macroregion a tighter monetary policy triggers
a strong reaction on the part of industrial production, Gajewski says, the eastern macro-
region is mostly affected via the labor market.

Keywords: regional development, regional economic dynamics, monetary policy

JEL classification codes: E52, R11




