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Streszczenie: Celem pracy jest empiryczna weryfikacja zalozenia o istnieniu sztywnosci plac
nominalnych w modelach DSGE, estymowanych dla gospodarki polskiej. Weryfikacja ta zo-
stala dokonana dzieki bayesowskiemu poréwnaniu modelu lepkich cen z modelem lepkich
cen i plac, a takze z ich rozszerzeniami na przypadek indeksacji.

Podstawe poréwnania stanowily kwartalne dane z lat 1995-2011, na podstawie ktérych
oszacowano kazdy z analizowanych modeli. Nastepnie, dla kazdego z nich obliczono ge-
sto$¢ brzegowsq oraz odniesiono je do siebie uzyskujac czynnik Bayesa.

Uzyskane wyniki dowodzg, ze model lepkich ptac i cen charakteryzuje sie najlepszym do-
pasowaniem do analizowanej préby. Zalozenie indeksacji nie wplywato istotnie na dopa-
sowanie modelu do danych zaré6wno w przypadku modelu o doskonale elastycznych, jak
i lepkich ptacach nominalnych. Ponadto poréwnanie funkcji reakcji na impuls pokazato,
ze model o lepkich cenach i ptacach nominalnych implikuje inne, niz model lepkich cen,
funkcje reakcji na impuls. Jednocze$nie otrzymane oszacowania parametréw byly w znacz-
nym stopniu determinowane przez zalozenie sztywnos$ci nominalnej plac.
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Dynamiczne stochastyczne modele réwnowagi ogélnej (DSGE) stanowig
coraz czeSciej narzedzie wykorzystywane w analizach gospodarki polskiej. Wigk-
szo$¢ wspoélczesnie konstruowanych modeli DSGE opiera swoja konstrukcje na
charakterystycznych dla podejscia keynesistowskiego zalozeniach wystepowania
w gospodarce sztywno$ci nominalnych, ktére moga dotyczyé zaréwno cen débr,
jak i cen czynnikéw produkcji. Wprowadzenie do modelu tego zalozenia impli-
kuje, ze z jednej strony polityka monetarna, na skutek ksztalttowania nominalne;j
stopy procentowej, oddziatuje na fluktuacje produktu realnego, z drugiej za$
obserwowane sg krétkookresowe odchylenia produktu rzeczywistego od jego
poziomu naturalnego, ktéry zostatby uzyskany przy doskonale elastycznych ce-
nach i placach (por. Goodfriend, King [1997], Gali [2008, s. 4-9]).

Dotychczasowy rozwéj modeli DSGE spowodowal, ze w literaturze przedmiotu
wystepuje wiele modeli uwzgledniajacych w swojej strukturze zalozenia dotyczace
sztywno$ci nominalnych. Najczesciej wykorzystywanym sposobem ich wprowadze-
nia jest mechanizm Calvo [1983]?. Wprowadzenie sztywnosci nominalnej Calvo dla
cen skutkuje uzyskaniem nowokeynesistowskiej krzywej Phillipsa (NKPC), ktéra
rozszerza zalezno$¢ pomiedzy inflacjg, a dynamika realnej aktywnosci, mierzonej
za pomoca luki produkcyjnej lub realnego kosztu krancowego, o element oczeki-
wan inflacyjnych [Clarida, Gali, Gertler, 1999, s. 1665-1667]. Pierwotna NKPC
napotykala jednak trudno$¢ w objasnieniu obserwowanej w danych permanent-
nosci inflacji. Aby dopasowan model do tej cechy danych, sztywno$¢ nominalna
Calvo zostata rozwinieta o mechanizm indeksacji [Gali, Gertler, 1999]. W efekcie
uzyskano hybrydowg krzywa Phillipsa (NHPC), w ktérej dotychczasows specyfi-
kacje NKPC rozszerzono o jednookresowe op6znienie inflacji.

Wprowadzenie sztywno$ci nominalnych do modelu DSGE dotyczylo nie tylko
cen dobr, lecz réwniez cen czynnikéw produkcji. Erceg, Henderson i Levin wy-
korzystali mechanizm Calvo do wprowadzenia lepkich ptac nominalnych [Erceg,
Henderson, Levin, 2000]. Odejscie od wcze$niej przyjmowanego zalozenia do-
skonale elastycznych plac spowodowalo uzyskanie nowokeynesistowskiej krzy-
wej Phillipsa dla plac (NWPC). Rozszerzenie modelu o zalozenie lepkich plac
nominalnych mialo wplyw nie tylko na mechanizm propagacji szokéw, lecz
réwniez na wnioski, jakie mogg zosta¢ wysnute z modelu dla polityki makro-
ekonomicznej?. Podobnie jak w przypadku cen, sztywno$¢ nominalna plac typu
Calvo moze zostaé rozwinieta na przypadek indeksacji, co jest charakterystyczne
dla modeli DSGE $redniej skali (por. Smets, Wouters [2003]).

2 W literaturze przedmiotu wystepuje kilka alternatywnych sposob6w wprowadzenia do modelu
DSGE sztywnosci nominalnych. Wéréd najcze$ciej spotykanych mozna wyr6znié¢: mechanizm
Taylora [1980] z ustalonym okresem trwania ceny, mechanizm kosztéw menu [Rotemberg,
1982] oraz mechanizm endogenicznego wyboru cen uwarunkowanego przez stan gospodarki
(state-dependent pricing) [Dotsey, King, Wolman, 1999].

3 Na przyktad Erceg, Henderson i Levin udowodnili, ze wprowadzenie do modelu DSGE lep-
kich ptac zmienia charakter optymalnej polityki pienieznej [Erceg, Henderson, Levin, 2000],
natomiast Krajewski pokazal wptyw sztywnosci ptac nominalnych na wielko§¢ mnoznikow
fiskalnych w gospodarce Polski [Krajewski, 2014].



Zbigniew Kuchta, Sztywnosé ptac nominalnych w modelach DSGE malej skali. Analiza... 33

Celem pracy jest empiryczna weryfikacja zalozenia o istnieniu sztywnosci
ptac nominalnych w modelach DSGE, estymowanych dla gospodarki polskie;j.
Weryfikacja ta zostanie dokonana dzigki oszacowaniu, a nastepnie bayesow-
skiemu poréwnaniu modelu DSGE matej skali* uwzgledniajacego sztywnos¢
nominalng Calvo dla ptac, z modelem pomijajacym to zalozenie. Dodatkowo
analizie zostanie poddana zasadno$¢ wprowadzenia do modelu mechanizmu
indeksacji cen oraz plac. Stad w poréwnaniu uwzglednione zostang rozszerze-
nia tych modeli na przypadek indeksacji.

Praca nie jest pierwszg probag zastosowania podej$cia bayesowskiego do
okreslenia znaczenia sztywnoSci ptac nominalnych w modelach DSGE. Na przy-
ktad Rabanal i Rubio-Ramirez oszacowali model DSGE malej skali dla go-
spodarki amerykanskiej [Rabanal, Rubio-Ramirez, 2005]. Uzyskane przez nich
wyniki sugeruja, ze modele uwzgledniajace lepkie ptace nominalne charakte-
ryzuja sie lepszym dopasowaniem do danych, niz modele, w ktérych zalozenie
to pomini¢to. Ponadto indeksacja cen zostala oceniona jako istotny element
modeli o doskonale elastycznych ptacach, natomiast indeksacja ptac nie popra-
wiala dopasowania do danych. Znaczenie zalozenia sztywnosci nominalnej ptac
w przypadku gospodarki amerykanskiej zostalo réwniez potwierdzona przez
Smetsa i Woutersa, ktérzy oszacowali model DSGE $redniej skali [Smets, Wo-
uters, 2007]. Uzyskane przez nich wyniki estymacji wskazujg jednak na nie-
wielkie znaczenie empiryczne indeksacji cen oraz ptac. Empiryczne znaczenie
sztywno$ci nominalnej ptac zostato réwniez potwierdzone w przypadku strefy
euro. Ocena indeksacji ptac i cen nie jest natomiast jednoznaczna (por. Ra-
banal, Rubio-Ramirez [2008], Adolfson, Laseen, Linde i Villani, [2007]). Jak
dotad, brak jest jednak prac oceniajacych empiryczne znaczenie sztywnos$ci
ptac nominalnych oraz indeksacji w warunkach gospodarki polskie;j.

Struktura opracowania jest nastepujgca. W cze$ci pierwszej zaprezento-
wano nowokeynesistowski model DSGE malej skali autorstwa Ercega, Hen-
dersona i Levina, ktéry rozszerzono na przypadek cze$ciowej dynamicznej
indeksacji cen i ptac® [Erceg, Henderson, Levin, 2000]. Model ten stanowit
podstawe uzyskania pozostatych, analizowanych w pracy, modeli: a) modelu
lepkich cen, w ktérym przyjeto zalozenie o doskonale elastycznych ptacach,
b) jego rozszerzenia na przypadek indeksacji, tj. modelu lepkich cen z indek-
sacja, a takze ¢) modelu lepkich cen i ptac, w ktérym zalozenie indeksacji cen
oraz ptac zostalo pominiete. Sposéb uzyskania tych modeli zostal oméwiony
w czeSci drugiej. W czeSci trzecie przedstawiono metode bayesowskiej esty-
macji oraz poréwnania modeli DSGE. W cze$ci czwartej oméwiono wykorzy-
stane w badaniu dane statystyczne oraz sposéb ich transformacji do postaci
zgodnej z modelami teoretycznymi. Uzyskane wyniki estymacji poszczegdlnych
modeli oraz ich poréwnania zostaly zaprezentowane w czesci piatej. W cze-
Sci tej omdéwiono réwniez mechanizm transmisji szoku technologicznego oraz
szoku w polityce pieni¢znej w najprostszym modelu lepkich cen oraz modelu

4 W pracy przez model DSGE malej skali rozumie si¢ model gospodarki zamknietej, w ktérym
wystepuje jedynie jednoczynnikowa funkcja produkcji oparta na naktadach pracy.
5 Model ten bedzie w dalszej czesci pracy okreslany jako model lepkich cen i ptac z indeksacja.
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uznanym za najlepszy, przy przyjetym kryterium poréwnania. Przeprowadzone
poréwnanie reakcji na impuls pozwoli okresli¢ réznice w mechanizmie pro-
pagacji zaburzen, jakie mogg wystepowaé pomiedzy poszczegélnymi mode-
lami. Calo$¢ pracy zwieniczy podsumowanie zawierajgce najwazniejsze wnioski
z przeprowadzonego badania.

Model teoretyczny

W rozwazanym modelu zaklada sie, ze produkt finalny (¥,) wytwarzany
jest przez doskonale konkurencyjnego producenta, zgodnie z funkcjg produkcji
Dixita i Stiglitza o stalej elastyczno$ci substytucji czynnikéw produkcji postaci
[Dixit, Stiglitz, 1977]:

1 | 1+rp
Y, = {f ) dx} , ()
0

ktéry wykorzystuje jako naktady heterogeniczne i niedoskonale substytucyjne
produkty przedsigbiorstw posrednich Y’¢, gdzie: 7,> 0 jest parametrem okresla-
jacym elastycznos$é substytucji pomiedzy poszczegélnymi dobrami’. Producent
dobra finalnego dazac do maksymalizacji zysku, zglasza popyt na j-te dobro
posrednie na poziomie:

l+1,

AN
()

gdzie: agregatowy poziom cen (P,) jest wyrazony przezS:

-1,

P- { | (P/‘)rldj} - 3)

Dobro podrednie wytwarzane jest jedynie przy wykorzystaniu naktadéw
pracy L/ zgodnie z funkcjag produkcji o statych efektach skali postaci:

v =erL] @

6  Zaklada si¢, ze wystepuje kontinuum przedsigbiorstw posrednich, indeksowanych przez
j€l0;1], z ktérych kazde produkuje specyficzny dla siebie j-ty rodzaj dobra.

1+7
7 Elastycznoé¢ substytucji zdefiniowana jest przez o = —2

. Jak zostanie pokazane w dalszej

czgsci pracy, parametr 7, bedzie okreslal wielko$¢ marzy niedoskonale konkurencyjnego
producenta débr po$rednich i stad, bedzie dalej interpretowany jako wielko$¢ marzy tego
przedsiebiorstwa.

8  Zalezno$¢ ta moze zostaé wyprowadzona dzigki wykorzystaniu warunku zerowego zysku
producenta débr finalnych.
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gdzie: €/ jest takg samg dla kazdego producenta débr posrednich produktyw-
noscig pracy (technologig), ktérej logarytm podazy zgodnie ze stacjonarnym
procesem AR(1) postaci:

Ine' =p, Ing’, +n'; n ~iid N(0;6?) (5)

gdzie: p,€(0;1) jest parametrem autoregresji. Zaktada sie, ze poszczegdlne
przedsiebiorstwa nie majg mozliwosci gromadzenia zapaséw.

Producent dobra posredniego dazy do maksymalizacji zysku i charaktery-
zuje sie niezaleznym od wielko$ci produkcji realnym kosztem kraficowym?,
okre$lonym przez:

Wt

RMC/ = —- (6)

gdzie: w, jest realng stawka plac. Zréznicowanie poszczegblnych débr posred-
nich powoduje, ze kazdy producent dobra posredniego napotyka na rynku
débr malejgca funkcje popytu (2), co pozwala mu wptywaé na cene, po ktérej
sprzedawany jest jego produkt. W modelu zaklada si¢, ze mechanizm ustala-
nia cen dobra posredniego podlega schematowi Calvo z czeSciowg dynamiczng
indeksacja [Smets, Wouters, 2003]. Mechanizm ten zaklada, ze w kazdym
okresie optymalny wybo6r ceny moze dotyczy¢ jedynie czeSci débr posrednich,
1-6,€(0;1), ceny pozostatych débr posrednich sg indeksowane zgodnie z cze-
Scig zrealizowanej w okresie poprzednim stopy inflacji. Stad ogélny poziom
cen ewoluuje zgodnie z:

1 1%

P=|(1-6)(B) "+ 6,5 ) 0

gdzie: y, € [0;1] jest parametrem cz¢$ciowej indeksacji cen'?, 6, € (0;1) jest pa-
rametrem sztywnosci nominalnej cen, natomiast =, jest stopg inflacji, a P* wy-
raza optymalny poziom ceny dobra posredniego!!, ktory jest wybierany w taki
sposdb, aby maksymalizowaé zdyskontowany strumien zyskéw, jaki producent
dobra spodziewa si¢ osiggnaé w ,czasie trwania” ceny:

9  Niezalezno$¢ kosztu kraficowego wynika z faktu, ze funkcja produkcji charakteryzuje sie
stalymi efektami skali, a takze nie wystepuja koszty stale. Zalozenia te powoduja, ze realny
koszt catkowity mozna wyrazié¢ jako: RTC/ = RMC/ Y.

10 Dla y,=0 cena nieoptymalizowana nie ulega zmianie, natomiast dla y,=1 cena nie wybie-
rana jako optymalna jest w pelni indeksowana.

11 Wybor optymalnej ceny jest uwarunkowany przez wielko$é realnego kosztu kraficowego (6).
Niezalezno$¢ placy realnej od decyzji produkcyjnej przedsiebiorstwa wraz z taka sama funkcja
popytu na kazde dobro pozwala stwierdzi¢, ze kazde przedsigbiorstwo posrednie, ktére uzy-
ska mozliwo$¢ wyboru optymalnej ceny, wybierze ja na takim samym poziomie. Pozwala to
na uproszczenie prezentacji modelu przez pominiecie w notacji matematycznej indeksu ;.
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o0 T A T P*
Z(ﬂe,)E,{f (Hn,ﬁg-l , YW—RTCHI(Y)J} ®)
=0 t s=1 Pt+r

przy ograniczeniu wynikajagcym z popytu na dane dobro (2), gdzie: §° }'/{” jest

t

kraficowg stopa substytucji konsumpcji pomiedzy okresem ¢+ 1, a okresem ¢,
a RTC(Y) reprezentuje koszt catkowity produkcji, co do ktérego zaklada sie,
ze jest zalezny od ilo$ci wytworzonych débr (Y,), natomiast E, jest operatorem
racjonalnych oczekiwan!?.

W rozwazanym modelu zakltada sie, ze wystepuje kontinuum gospodarstw
domowych indeksowanych przez i € [0;1]. Gospodarstwo domowe czerpie uzy-
teczno$¢ z konsumpcji (C}) oraz specyficznych dla siebie ustugi pracy (L)), dazac
do maksymalizacji w okresie ¢ funkcji uzytecznos$ci postaci:

© Cl- )I—é( (Ll )1+(31
R b (H—‘[ _ ! t+t
Z:ﬁ {8{ vy )

gdzie: f € (0;1) jest czynnikiem dyskontujacym, a d, > 0 oraz J,> 0 sg odpowied-
nio: parametrem relatywnej awersji do ryzyka oraz odwrotnos$cig elastycznoSci
podazy pracy. Na uzyteczno$¢ gospodarstwa domowego wplywaja ponadto dwa,
identyczne wzgledem poszczegdlnych gospodarstw, szoki: w preferencjach &’
oraz w podazy pracy &/, co do ktérych zaktada sig, ze ich logarytmy podazaja
zgodnie ze stacjonarnymi procesami AR(1) postaci:

Ine” = p,Ine’ +n’; n’ ~iid N, o) (10)
Ine! =p, Ine’  +n!; n! ~iid N,0}) (11)

gdzie: p, € (0;1) i p;e(0;1) sg parametrami autoregresji. Podobnie jak w przy-
padku przedsiebiorstw posrednich zaklada sie, ze poszczegdlne, zréznicowane
rodzaje ustug pracy sg wzgledem siebie niedoskonale substytucyjne.
Gospodarstwo domowe posiada dostep do rynku pozbawionych ryzyka jedno-
okresowych obligacji, ktérych cena jest uzalezniona od instrumentu polityki pie-
nieznej oraz do kompletnego systemu ubezpieczenn wzajemnych, ktéry umozliwia
zabezpieczenie pojedynczego gospodarstwa domowego przez idiosynkratycznym ry-
zykiem zwigzanym z mechanizmem ustalania si¢ zréznicowanych plac [Christiano,
Eichenbaum, Evans, 2001, s. 15-17; Erceg, Henderson, Levin, 2000, s. 287-288].
Ponadto gospodarstwo domowe uzyskuje dochody ze $wiadczenia ustug pracy
(w!L)) oraz praw wlasnosci w przedsigbiorstwach posrednich!3 (d). Stad miedzy-
okresowe ograniczenie budzetowe gospodarstwa domowego ma postaé:

12 Warunek konieczny wyboru optymalnej ceny zostal zaprezentowany w dodatku technicznym.

13 Zaklada si¢, ze kazde gospodarstwo domowe posiada taki sam udzial w kazdym przedsie-
biorstwie po$rednim. Stad wyplaty uzyskiwane z tytutlu praw wilasnosci sa takie same dla
kazdego gospodarstwa domowego i niezalezne od realizacji loterii Calvo dla cen.
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B; i B’; iri i
q,?+C,:’?1+th,+D,+d, (12)

gdzie: ¢, jest ceng obligacji jednookresowych, B/ jest ich iloscig zakupionych
obligacji w okresie #, D/ reprezentuje wyplaty netto z systemu ubezpieczen
wzajemnych, natomiast w, jest indywidualng dla kazdego gospodarstwa do-
mowego stawka ptac realnych.

Problem gospodarstwa domowego mozna rozwigza¢ dwustopniowo'.
W pierwszym kroku dazy ono do maksymalizacji funkcji uzytecznosci (9) przy
sekwencji miedzyokresowych ograniczen budzetowych (12), wybierajac poziom
konsumpcji i ilos¢ obligacji oraz traktujac pozostale wielkosci jako dane. Roz-
wigzaniem powyzszego problemu optymalizacji jest rownanie Eulera postaci:

t+1

e/(C) " = ﬂE,{E,"H(CfH)é" % } (13)
7
przy spelnieniu warunku transwersalnoSci:
lim B¢/ (C}) " B/ =0 (14)

1
gdzie: R, =— jest nominalng, krétkookresowa stopg procentows.
t

W drugim kroku gospodarstwo domowe wybiera poziom optymalnej ptacy
nominalnej, przy czym wybér ten odbywa sie zgodnie ze schematem Calvo
z czeSciowg dynamiczng indeksacja. Mechanizm Calvo implikuje, ze w kazdym
okresie jedynie stata w czasie cze$é, 1-6,, € (0;1), gospodarstw domowych moze
w danym okresie wybraé ptace nominalng optymalnie. Ptace pozostatych gospo-
darstw domowych sg indeksowane zgodnie z czeScig zrealizowanej w okresie
poprzednim inflacji. Podobnie jak w przypadku débr posrednich, mechanizm
Calvo implikuje, ze nominalna stawka ptac (W) ewoluuje zgodnie z:

L T
W, = {9‘4,(71?‘1 W) w +(1=6)(W) } (15)

gdzie: y,, €[0;1] jest parametrem czeSciowej indeksacji ptac', 6,,€(0;1) jest
parametrem sztywno$ci nominalnej ptac, 7,,> 0 jest marza gospodarstwa do-
mowego, natomiast W, jest optymalng, nominalng stawkg ptac, ktora jest wy-
bierana w taki sposéb, aby zmaksymalizowaé!®:

14 Nalezy podkresli¢, ze w modelu wystepuje jeden problem gospodarstwa domowego, ktéry
jest jedynie rozwigzywany dwustopniowo. Mozliwo$¢ dwustopniowego rozwigzywania pro-
blemu gospodarstwa domowego wynika z jego addytywnej separowalnosci.

15 Dla y, =0 placa nieoptymalizowana nie ulega zmianie, natomiast dla y, =1 placa nie wy-
bierana jako optymalna jest w pelni indeksowana.

16 'Warunek konieczny dla problemu wyboru optymalnej, nominalnej stawki ptac zostal przed-
stawiony w dodatku technicznym.
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-0, 1+0
0 ) L ) 1
max 0,) E-e’ ( ’*’) —¢! (L
12 ;(ﬁ W Eqels S ot 1es (16)
przy ograniczeniach budzetowych:
Br[ﬂ i t+v 1 nkk 1 Vth i
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oraz ograniczeniach popytu na prace zglaszanego przez doskonale konkuren-
cyjng agencje pracy!’ postaci:

1+7,,
s Yw i\~
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P

t+s

1 1 I+1, | . -1,
gdzie: L, = D (L’;)lmdl} jest agregatowg podaza pracy, a W, ={ (Wl")mdi}
0
jest indeksem nominalnej stawki ptac!®.
Wykorzystanie warunkéw réwnosci popytu i podazy na rynku débr po-
$rednich oraz na rynku pracy pozwala na uzyskanie zagregowanej funkcji
produkcji postaci:

Y, =——¢l, (19)

17 Problem agencji rynku pracy jest analogiczny do problemu przedsigbiorstwa produkujgcego
dobra finalne, tj. agencja pracy dazac do maksymalizacji zysku agreguje heterogeniczne
ustugi pracy korzystajac z technologii Dixita i Stiglitza analogicznej do (1), a nastepnie za-
gregowane ustugi pracy wynajmuje przedsiebiorstwom posrednim, dzialajac na doskonale
konkurencyjnym rynku pracy [Schmitt-Grohe, Uribe, 2005].

18 Wprowadzenie do modelu kompletnego rynku ubezpieczeni powoduje, ze gospodarstwa do-
mowe osiagaja taki sam dochdd z pracy bez wzgledu na to, czy w danym okresie moga
wybraé¢ optymalng stawke plac. Ponadto kazde gospodarstwo domowe napotyka na takg
samg funkcje popytu na prace, a wszystkie zaburzenia egzogeniczne sg identyczne wzgledem
gospodarstw domowych. Stad, przy identycznym poczatkowym zasobie obligacji, wszystkie
gospodarstwa domowe dokonujg takich samych wyboréw. Zatem uzasadnione jest rozpatry-
wanie w dalszej czesci pracy rownowagi symetrycznej, okreSlonej przez nastepujacy zestaw
warunkow:

cl=c,, W)Y=w}", Bi=B,, Al =1, Viel0;1].

Zmienne nieposiadajace subskryptu i oraz j beda interpretowane jako zmienne w ujeciu
per capita.
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47, I+7,,

1 i\ 1 i -
P W w)l o . . .
gdzie: A? = J(};J dji>1 oraz A} = I[ W[ J di>1 sg miarami dyspersji

0 0

t t

odpowiednio cen i ptac w gospodarce, obrazujgcymi strate wynikajaca ze
zr6znicowania cen produktéw posrednich oraz cen uslug pracy pomiedzy po-
szczegblnymi podmiotami (por. Yun [1996, s. 355], Christiano, Trabandt, Wa-
lentin [2010, s. 11-12])'°. Warunek réwnoSci popytu i podazy na rynku dobra
finalnego implikuje, ze:

Y,=C,. (20)

W rozwazanym modelu jedynym podmiotem polityki makroekonomicznej
jest bank centralny, ktéry ksztaltuje poziom krétkookresowej nominalnej stopy
procentowej zgodnie z regulg Taylora, uwzgledniajaca mechanizm wygladzania
stép procentowych postaci [Taylor, 1993]:

R (R Yz yyy ]
Et:(t?lj K;’j (7‘) } exp(n,); 0 ~iid N(0;0%) 1)

gdzie: zmienne pozbawione subskryptu ¢ oznaczajg ich warto$ci w stanie usta-
lonym, natomiast p € (0;1) jest parametrem wygladzania, a ¢,>1 i ¢,>0 s3
parametrami reakcji banku centralnego na odchylenie odpowiednio: inflacji
od wartosci dlugookresowej oraz produktu od warto$ci dlugookresowej (luki

popytowej).

Por6wnywane modele

Konstrukcja, zaprezentowanego w poprzedniej czedci pracy, modelu po-
woduje, ze modele: lepkich cen, lepkich cen z indeksacjg oraz lepkich cen
i plac moga zosta¢ wyprowadzone dzieki przyjeciu okreslonych wartosci dla
poszczegblnych parametréw strukturalnych. W modelu lepkich cen zaklada sie
istnienie doskonale konkurencyjnego rynku pracy, na ktérym ptaca jest dosko-
nale elastyczna. ZaloZenia te zostang przyjete, jesli dla parametréw: sztywno-
$ci nominalnej ptac (6,) i marzy gospodarstw domowych (r,) zostang przyjete
wartosci zerowe. Jednocze$nie w modelu lepkich cen nie wystepuje indeksacja,
co oznacza przyjecie restrykcji y, = 0. Restrykcja ta zostanie uchylona, gdy be-
dzie analizowany model lepkich cen z indeksacja.

Model lepkich cen i ptac charakteryzuje si¢ monopolistycznie konkurencyj-
nym rynkiem pracy, na ktérym ptace sg wybierane przez gospodarstwa domowe

19 Gali prezentuje dowdd pokazujacy, ze miary dyspersji plac i cen sa réwne zero przy roz-
wazaniu log-liniowej aproksymacji pierwszego stopnia dla modelu nieliniowego [Gali, 2008,
s. 62-63]. Stad, przy prezentacji log-liniowej postaci rozwazanych w pracy modeli pomi-
ni¢to te zmienne.
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zgodnie z mechanizmem Calvo. Model ten zostanie uzyskany, jesli dla para-
metréw cze$ciowej dynamicznej indeksacji cen (y,) i ptac (y,) przyjete zostang
warto$ci zerowe, estymujgc jednocze$nie parametry sztywno$ci nominalnej cen
(0,) i ptac (0,). W najszerszej z analizowanych wersji modelu DSGE — modelu
lepkich cen i ptac z indeksacjg nie sg wprowadzane zadne restrykcje.

Otrzymane na podstawie przyjetych restrykcji modele sg rozwigzywane
stosujgc log-linearyzacje wokoét deterministycznego punktu stanu ustalonego?°
[Uhlig, 1995] i w tej formie podlegaja estymacji i poréwnaniu. Metodyke bay-
esowskiej estymacji i poréwnania alternatywnych modeli DSGE przedstawiono
w nastepnej czesci pracy.

Metoda badania

Wsréd licznych metod estymaciji modeli DSGE?!, estymacja oparta na tech-
nikach bayesowskich staje sie coraz popularniejsza. Metoda ta pozwala nie tylko
na wprowadzenie wiedzy a priori do procesu estymacji??, lecz umozliwia takze
uzyskanie bardziej precyzyjnych ocen parametréw w przypadku estymacji opar-
tej na krotkiej probie, niz metody wnioskowania klasycznego (por. Fernandez-
-Villaverde [2010], Fernandez-Villaverde, Rubio-Ramirez [2004]).

Wykorzystane w tej pracy podejécie do estymacji modelu DSGE sklada
sie z kilku krok6w?3. W kroku pierwszym, otrzymany na drodze log-lineary-
zacji model jest rozwigzywany za pomocg metody perturbacji, stosujac aprok-
symacje pierwszego stopnia [Schmitt-Grohe, Uribe, 2004]. W kroku drugim,
do uzyskanego rozwigzania modelu dodawane jest réwnanie pomiaru tgczace
zmienne konceptualne modelu ze zmiennymi obserwowalnymi. Uzyskany w ten
sposéb model przestrzeni stanéw umozliwia oszacowanie funkcji wiarygodno-
Sci, dzigki zastosowaniu filtra Kalmana [Dave, DeJong, 2007, s. 80 i nast.].
W kroku nastepnym, stosujac metode optymalizacji numerycznej wyznaczone
jest ekstremum jadra a posteriori. W kroku ostatnim, do budowy rozktadéw dla
szacowanych parametréw wykorzystywany jest algorytm btadzenia losowego
Metropolisa [An, Schorfheide, 2007, s. 130-133].

Wazng cechg bayesowskiego podej$cia do estymacji modeli DSGE jest
mozliwo$¢ formalnego poréwnania alternatywnych specyfikacji, opierajac si¢

20 Log-liniowe aproksymacje réwnan tworzacych kazdy z analizowanych modeli zostaly przed-
stawione w dodatku technicznym do pracy.

21 W literaturze przedmiotu poza podejSciem bayesowskim mozna wyrézni¢ m.in. estymacje
parametréw modelu wykorzystujaca uogélniong metode momentéw [Christiano, Eichenbaum,
1992], symulacyjng metode momentéw [Duffie, Singleton, 1993], wnioskowanie pos$rednie
[Smith, 1993], metode najwyzszej wiarygodnosci [Altug, 1989].

22 Wiasciwos$¢ ta wydaje sie by¢ szczegélnie uzyteczna w przypadku estymacji modeli DSGE,
w ktérych mozliwe wartoéci parametréw sg ograniczone przez zalozenia modelu.

23 Szersze omoéwienie bayesowskiego podej$cia do estymacji modelu DSGE mozna znalezé
w pracach An i Schorfheide [2007], Fernandeza-Villaverde [2010], Guerrona-Quintana i Na-
sona [2012]. Zagadnienie to jest szeroko omawiane réwniez w literaturze polskiej [Grabek,
Klos, Koloch, 2010].
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na dopasowaniu do danych empirycznych. Wyniki empirycznego poréwnania
modeli sg zgodne nawet w przypadku, gdy rozwazane modele sg blednie wy-
specyfikowane lub niezagniezdzone (por. Fernandez-Villaverde, Rubio-Ramirez
[2004]). Ponadto oparcie por6wnania na gestosci brzegowej modelu powoduje,
ze model uwzgledniajacy wiekszg liczbe estymowanych parametréw nie musi
byé oceniony jako ,lepszy”, wzgledem modelu o mniejszej liczbie parame-
tréw, jesli parametry te maja niewielkie znaczenie empiryczne [Rabanal, 2007,
s. 924-925]. Cecha ta powoduje, ze podejScie to jest szczegdlnie przydatne przy
empirycznej weryfikacji wprowadzonych zatozen, gdyz sa one zazwyczaj SciSle
powigzane z konkretnymi parametrami modelu.

W pracy, jako podstawe poréwnania wykorzystuje sie iloraz szans a poste-
riori postaci [Fernandez-Villaverde, Rubio-Ramirez, 2004, s. 157-158]:

TORi,j — .p(XT | Ml) P(Mz) (22)
P& M) pM,))

P& M)

PM) .. - . o
jest ilorazem szans a priori, a =—————= jest czynnikiem

p(MJ) P&y mj)

Bayesa, ktory odnosi ggsto$¢ brzegowa i-tego modelu (p(x; |M,)) do ggsto-

Sci brzegowej modelu alternatywnego (M,), przy czym gestosc brzegowa mo-

delu jest okre$lona przez [Smets, Wouters, 2003, s. 1149; Kass, Raftery, 1995,

s. 776-775]:

gdzie:

POy [ M) = plo|M)LE, |0, M)do (23)

gdzie: p(o|M,) jest rozktadem a priori dla wektora parametréw (o), nato-
miast L(x; |0, M,) jest funkcja wiarygodnosci. Gesto$é ta bierze pod uwage
wszystkie mozliwe warto$ci wektora parametréw i uSrednia przypisang im
wiarygodno$é, traktujac rozklad a priori jako wagi. Warto dodaé, ze gestosé
brzegowa modelu DSGE jest bezposrednio powigzana z gestoscig predykcyjna,
ktéra odzwierciedla zdolno$ci prognostyczne modelu [Smets, Wouters, 2003,
s. 1137-1150; Kass, Raftery, 1995, s. 776-775].

Trudno jest jednoznacznie wskaza¢ motywacje sugerujaca przypisanie wyz-
szego prawdopodobienstwa a priori do ktéregokolwiek z poréwnywanych mo-
deli. Stad przy wyznaczeniu ilorazu szans a posteriori kazdy z modeli bedzie
traktowany jako ex ante tak samo prawdopodobny. W takiej sytuacji, iloraz
szans a posteriori jest réwny czynnikowi Bayesa, ktéry bedzie prezentowany
w dalszej czeSciej pracy. Do oceny wyznaczonej statystyki wykorzystane zostana,
zaproponowane przez Jeffreysa, wartosci referencyjne, pozwalajace okresli¢
jak silne ,dowody” przemawiajace za modelem M; w poréwnaniu z mode-
lem M;, wystepuja w prébie. Zgodnie z nimi w pracy przyjmuje sig, ze warto$¢
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czynnika Bayesa przekraczajgca 100 oznacza, iz model M, jest $ciSle bardziej
~preferowany” przez dane niz model M, [Kass, Raftery, 1995, s. 777].

Dane statystyczne

Podstawe zaréwno estymacji poszczegdlnych modeli, jak i ich poréwna-
nia beda stanowi¢ dane kwartalne dla gospodarki polskiej z okresu pomiedzy
I kwartalem 1995 r.,, a IV kwartalem 2011 r. Dotyczyly one: a) produktu kra-
jowego brutto wyrazonego w cenach statych z 2000 r., b) przecietnej stawki
ptac nominalnych urealnionej za pomocg jednopodstawowego indeksu CPI przy
podstawie I kwartal 2000 r., ¢) tancuchowego indeksu CPI w ujeciu kwartal-
nym, d) stopy WIBOR 3M, jako miary nominalnej stopy procentowe;j.

W modelu teoretycznym wszystkie zmienne maja charakter zmiennych sta-
cjonarnych, fluktuujgcych wokét punktu dlugookresowej réwnowagi. W postaci
log-liniowej, ktéra podlega estymacji sg one ponadto wyrazone jako logarytm
odchylenia od stanu ustalonego. Aby uzyskaé poréwnywalno$¢ pomiedzy zmien-
nymi obserwowanymi a zmiennymi teoretycznymi dane statystyczne muszg
zostaé przeksztalcone do postaci zgodnej z modelem. Stad szereg produkcji
kolejno: wyrazono w ujeciu per capita, zlogarytmowano oraz odsezonowano
wykorzystujac metode Tramo/Seats, po czym wyltgczono trend liniowy oraz sko-
rygowano o warto$¢ $rednig i wyrazono w procentach. Dane charakteryzujace
realng stawke ptac kolejno: zlogarytmowano, odsezonowano procedurg Tramo/
Seats oraz wylaczono trend liniowy, a takze wyrazono w procentach. Szeregi
dotyczace inflacji i nominalnej stopy procentowej kolejno: odsezonowano me-
todg Tramo/Seats a dla lat 1995-2003 wylgczono trend kwadratowy, natomiast
dla lat 2004-2011 skorygowano o $rednig?*. Otrzymane w wyniku przeksztalcen

szeregi sa w pelni poréwnywalne ze zmiennymi teoretycznymi?.

Wyniki

Zaprezentowane w poprzedniej cze$ci dane statystyczne zostaly wykorzy-
stane do znalezienia rozktadéw a posteriori dla szacowanych parametréw.
Przed estymacjg parametréw poszczegélnych modeli wyspecyfikowano rozktady

24 Motywacje dla tych przeksztalcen stanowily: wystepowanie okresu dezinflacji w poczatkowej
czesci préby oraz ksztaltowanie sie celu inflacyjnego w gospodarce polskiej, ktéry od mo-
mentu wprowadzenia, systematycznie obnizal si¢, az do poczatku 2004 r. oraz pominiecie
w modelu niezerowego celu inflacyjnego banku centralnego.

25 Nalezy podkreslié, ze wybér sposobu filtracji danych jest wyborem uznaniowym i moze on
wplywaé na uzyskane oszacowania parametréw (por. Canova, Ferroni [2009], Chiaie [2009]).
Stad prezentowane badanie powtérzono wykorzystujac dane, z ktérych tendencje ditugo-
okresowa wylaczono wykorzystujac filtr HP. Uzyskane wyniki pokazaly, ze zmiana sposobu
filtracji danych wplywata w niewielkim stopniu na gléwne wnioski wynikajace z badania.
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a priori*®, zaprezentowane w tablicy 127. W przypadku parametréw sztywno-

$ci nominalnej ptac i cen oraz parametréw indeksacji wybrano rozktad beta,
ktéry ogranicza mozliwe oszacowania parametru do przedziatu (0; 1), co jest
zgodne z restrykcjami wynikajacymi z modelu teoretycznego. Wartosci oczeki-
wane oraz odchylenia standardowe zostaly natomiast dobrane w taki sposéb,
aby przypisa¢ relatywnie niewielkie prawdopodobienstwo do wartosci skrajnie
niskich, implikujacych brak sztywnosci, oraz do wartosci skrajnie wysokich.
Takie same rozklady a priori zostaly przyjete w przypadku parametréow cze-
Sciowej dynamicznej indeksacji i parametru wygladzania stopy procentowej
w regule Taylora.

Dla parametréw reakcji w regule Taylora przyjeto rozklady gamma o war-
toSciach oczekiwanych wynoszacych odpowiednio: 1,5 w przypadku reakcji na
inflacje i 0,125 w przypadku reakcji na luke produkcyjng. Przyjete warto$ci
oczekiwane sg zgodne z pierwotng kalibracjg zaproponowang przez Taylora
[1993], natomiast zastosowanie rozkladu gamma jest tozsame z nalozeniem
restrykcji na nieujemne wartosci tych parametréw. W przypadku wszystkich
parametréw charakteryzujacych procesy stochastyczne dla szokéw struktural-
nych przyjeto rozklad réwnomierny ograniczony przez przedziat [0;1], zgod-
nie z propozycja Rabanala i Rubio-Ramireza [2005]. Wybrane rozklady mozna
usprawiedliwi¢ brakiem istotnej informacji subiektywnej, co do stopnia upo-
rczywosci poszczegélnych zaburzen?®.

Uzyskane wyniki estymacji parametréw strukturalnych kazdego z rozwaza-
nych modeli zostaly zaprezentowane w tablicy 12°. W przypadku modelu lep-
kich cen, uzyskane oszacowania wskazuja na niewielki poziom sztywnosci cen.

26 Przyjete rozklady a priori dla parametréw strukturalnych sa zblizone do dotychczas stoso-
wanych w bayesowskiej estymacji modeli DSGE. Kazdy z modeli zostal oszacowany przy
wykorzystaniu tych samych rozkladéw a priori.

27 Wstepne wyniki estymacji ujawnily, ze w przypadku wszystkich analizowanych modeli pa-
rametry relatywnej awersji do ryzyka (d,) i odwrotnosci elastycznos$ci podazy pracy nie sg
facznie identyfikowalne (d,). Stad dla kazdego modelu zdecydowano si¢ skalibrowaé para-
metr §; na poziomie zapewniajacym wzorcowg elastyczno$¢ funkcji podazy pracy. Jednocze$nie
przed estymacja skalibrowano czynnik dyskontujacy (8) na poziomie 0,99, co jest wielkoscig
standardowo wybierang w literaturze. Implikuje ona, ze roczna realna stopa procentowa
wynosi 4% w réwnowadze dlugookresowej. Kalibracji podlegat tez parametr marzy gospo-
darstw domowych (z,), ktéra wybrano na poziomie 10%. Implikuje ona wysoce elastyczny
popyt na prace, z elastyczno$cia wynoszaca 11.

28  Del Negro i Schorfheide pokazali, ze wybor rozktadu a priori dla parametréow szokéw struktu-
ralnych moze wplywaé¢ na wyniki bayesowskiego poréwnania modeli [Del Negro, Schorfheide,
2008]. Stad w badaniu rozwazano réwniez alternatywne rozklady a priori dla parametréw
proceséw stochastycznych, wykorzystujac rozklady beta dla parametréw autoregresji i roz-
ktady odwrotne gamma dla parametréw odchyleni standardowych. Uzyskane wyniki analizy
jednak nie odbiegaly znaczaco od prezentowanych w tej pracy.

29 Wyniki estymacji uzyskano dzieki zastosowaniu algorytmu ruchu losowego Metropolis, sktada-
jacego sie z dwdch tancuchéw, kazdy o dtugosci 400 tys. losowan. Do obliczenia rozktadéw
a posteriori wykorzystano ostatnie 100 tys. losowan. W przypadku kazdego z szacowanych
modeli analiza graficzna statystyk Brooksa i Gelmana pozwolita stwierdzi¢, ze uzyskano
zbiezno$¢ poszczegdlnych tanicuchéw.
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Przecietny okres trwania ceny zawiera sie¢ w przedziale od ok. 1,5 kwartalu
do 2,5 kwartatéw, przy czym byl on nieznacznie nizszy w przypadku modelu
lepkich cen rozszerzonego o mechanizm indeksacji. Otrzymane wartosci sa
bliskie oszacowaniom Krajewskiego, ktére implikujg przecig¢tny okres trwania
ceny wynoszacy 2 kwartaly [Krajewski, 2013, s. 129].

Tablica 1. Wyniki estymacji modeli DSGE malej skali

Rozklad a priori Rozktady a posteriori®
Para- :
metr $rednia model lepkich mpdel model lepkich model ‘lepklch
p (odchylenie) cen lepkich cen cen i plac cen i plac
Y z indeksacja z indeksacja
s normaln 1,25 3,37 3,13 2,71 2,42
¢ y (0,50) (2,33; 4,44) (2,43; 3,98) (1,94; 3,53) (1,61; 3,19)
P beta 0,50 0,46 0,38 0,86 0,87
4 (0,20) (0,32; 0,60) (0,24; 0,53) (0,82; 0,90) (0,84; 0,91)
beta 0,50 _ 0,41 B 0,39
Tp (0,20) (0,17; 0,70) (0,11; 0,64)
o | beta 0,50 ] ] 0,61 0,61
v (0,20) (0,56; 0,66) (0,57; 0,66)
beta 0,50 _ _ B 0,39
n 0,20) (0,11; 0,68)
beta 0,50 0,66 0,66 0,78 0,77
p (0,20) (0,58; 0,75) (0,57; 0,74) (0,72; 0,83) (0,72; 0,83)
amma 1,50 2,13 2,16 1,47 1,46
b |8 (0,25) (1,74; 2,50) (1,75;2,53) | (1,10; 1,81) | (1,14; 1,79)
amma 0,125 0,04 0,05 0,12 0,13
by & (0,05) (0,02; 0,07) (0,02; 0,07) (0,05; 0,18) (0,06; 0,19)
réwnomiern 0,50 0,97 0,97 0,55 0,25
Pa y (0,29) (0,95; 1,00) (0,94; 1,00) (0,35; 0,74) (0,00; 0,47)
rownomiern 0,50 0,81 0,77 0,82 0,82
Po Y1 0,29 (0,71; 0,92) (0,67; 0,90) | (0,74;091) | (0,73; 0,90)
éwnomiern 0,50 0,99 0,99 0,04 0,04
Pr Y (0,29) (0,99; 1,00) (0,98; 1,00) (0,00; 0,09) (0,00; 0,09)
- éwnomiern 0,50 0,015 0,015 0,10 0,20
¢ y (0,29) (0,013; 0,017) (0,01; 0,02) (0,03; 0,17) (0,06; 0,32)
- réwnomiern 0,50 0,062 0,06 0,80 0,81
! y (0,29) (0,047; 0,076) (0,05; 0,07) (0,59; 1,00) (0,62; 1,00)
. réwnomiern 0,50 0,018 0,017 0,04 0,04
b y (0,29) (0,01; 0,03) (0,01; 0,2) (0,03; 0,06) (0,03; 0,05)
- réwnomiern 0,50 0,0035 0,0035 0,0027 0,0027
4 Y (0,29) (0,0027; 0,0042) | (0,003; 0,0041) | (0,002; 0,003) | (0,002; 0,003)

Uwagi: 2 zaprezentowano warto$¢ oczekiwang rozktadu a posteriori oraz w nawiasie 90% przedziat
ufnosci.

Zrédto: obliczenia wlasne w programie Dynare 4.3.3.
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Wprowadzenie do modelu zatozenia o sztywnosci ptac nominalnych powo-
duje znaczny wzrost oszacowan sztywno$ci nominalnej cen. Utrzymane rozklady
a posteriori wskazuja, ze przecietny okres trwania ceny zawiera sie w przedziale
od 5,6 kwartatéw do ok. 11 kwartaléw. Uzyskany przedzial jest bliski osza-
cowaniom Baranowskiego i Szafranskiego, ktérych wyniki wskazujg na prze-
cietny okres trwania ceny zawierajacy sie w przedziale od 3,5 do 10 kwartatéw
[Baranowski, Szafranski, 2012]. Otrzymane oszacowania sztywno$ci nominalnej
cen w przypadku modeli lepkich cen i ptac sg réwniez bliskie wynikom badan
mikroekonomicznych dla gospodarki Polski, ktére wskazuja, ze przecietny okres
trwania ceny wynosi ok. 10,9 kwartalu, natomiast mediana czasu trwania ceny
wynosi 6,9 kwartatu [Macias, Makarski, 2013, s. 17].

Otrzymane wyniki estymacji wskazujg na relatywnie niewielki poziom
sztywnoSci ptac nominalnych. Oszacowania rozktadéw a posteriori pozwa-
laja stwierdzié¢, ze przecietny okres trwania placy nominalnej w gospodarce
polskiej wynosit od ok. 2,3 do ok. 3 kwartaléw. Otrzymane oszacowania byly
jednoczesénie stabilne wzgledem ujecia w modelu mechanizmu indeksacji, dla
ktérego warto$é¢ oczekiwana zostala oszacowana na poziomie 0,39. Znajdujg
one réwniez potwierdzenie w dotychczasowych analizach modeli DSGE dla
gospodarki polskiej. Na przyktad wyniki uzyskane przez Kolase wskazujg na
przecietny okres trwania placy wynoszacy od 2 do 3,5 kwartatu [Kolasa, 2009].
Natomiast rezultaty Grabka, Klosa i Kolocha sugeruja przecietny okres trwa-
nia placy zawarty w przedziale od 2 do 3 kwartaléw [Grabek, Klos, Koloch,
2010]. Oszacowanie parametru sztywno$ci nominalnej plac znalezione przez
Brzoze-Brzezine i Makarskiego implikuje natomiast przecietny okres trwania
ceny wynoszacy jeden rok [Brzoza-Brzezina, Makarski, 2011].

Tablica 2. Wyniki por6wnania modeli DSGE malej skali

Model Model Model lepkich Model.lepklch
lepkich cen lepkich cen cen i plac cen i ptac
z indeksacja z indeksacja

Prawdopodobiefistwo a priori 0,25 0,25 0,25 0,25
Logarytm gestosci brzegowej -342,11 343,22 -308,08 -309,53
Czynnik Bayesa 1 1
(model lepkich cen)? 1 0,33 6-10 10
Czynnik Bayesa s "
(model lepkich cen z indeksacja) 3 ! 2:10 4-10
Czynnik Bayesa
(model lepkich cen i ptac) 0 0 ! 0.23
Czynnik Bayesa 0 0 4 1
(model lepkich cen i ptac z indeksacja)

Uwagi: @ w nawiasie podano, ktéry model byl traktowany jako model M;. Prezentowane wielko-

$ci sg przyblizeniami.

Zrédto: obliczenia wlasne.
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Wprowadzenie do modelu DSGE zalozenia sztywno$ci ptac nominalnych
wplywa na oszacowania parametréw reguly Taylora. W modelach lepkich cen
i lepkich cen z indeksacjg zaobserwowano wyzsze oszacowanie parametru re-
akcji banku centralnego na inflacje, niz w przypadku modeli lepkich cen i ptac
oraz lepkich cen i plac z indeksacjg. Zmianie ulegaly réwniez oszacowania
parametréow reakcji banku centralnego na luke popytowa. Zanotowano takze
znaczace zmiany oszacowan parametréw autoregresji szokéw strukturalnych.
W modelu lepkich cen i modelu lepkich cen z indeksacja wszystkie szoki re-
prezentowane przez proces autoregresji pierwszego rzedu charakteryzujg sie
wysokim stopniem inercji. W przypadku modelu lepkich cen i ptac oraz mo-
delu lepkich cen i ptac z indeksacjg wysokg uporczywoscig charakteryzuje sie
jedynie szok w preferencjach gospodarstw domowych, natomiast szok w po-
dazy pracy nie ma charakteru permanentnego.

Otrzymane r6znice w oszacowaniach parametréw mozna uzasadnié¢ nastepu-
jaco. W rozwazanych modelach dynamika proceséw inflacyjnych jest determi-
nowana przez mikroekonomiczne zachowania przedsiebiorstw, ktére wybierajg
cene opierajac sie na realnym koszcie kranicowym zaleznym od stawki ptac.
W warunkach doskonale elastycznych ptac, dynamika ptacy realnej jest okre-
$lana przez optymalne wybory gospodarstw domowych, dokonywane w kazdym
okresie, oparte na krancowej stopie substytucji. Stad nominalna stawka ptac
jest natychmiastowo dostosowywana do wystepujacych w gospodarce szokéw,
co skutkuje doskonaty elastycznoscia realnej stawki ptac. Taka konstrukcja mo-
delu powoduje, ze do odzwierciedlenia dynamiki realnej stawki ptac konieczne
sg wysokie oszacowania parametréw autoregresji dla szokéw strukturalnych,
ktére wplywaja na uporczywo$é krancowej stopy substytucji. Ponadto koniecz-
no$¢ jednoczesnego objasnienia dynamiki inflacji i realnej stawki ptac wspdlnie
z wysokimi oszacowaniami parametréw autoregresji moze powodowaé niskie
oszacowanie parametru sztywnos$ci nominalnej cen, ktéry determinuje zalez-
no$¢ pomiedzy inflacja a realng stawka ptac.

Rozszerzenie modelu o mechanizm lepkich ptac nominalnych zmienia cha-
rakter zaleznos$ci pomiedzy inflacjg a realng stawka ptac. Gospodarstwa do-
mowe stajac przed losowo pojawiajacg sie barierg zmiany ptacy nominalnej
sg zmuszone uwzgledni¢ w swoim wyborze przyszlg site nabywczg obecnie
wybieranej stawki ptac. Stad ich wybér jest zalezny od stopy inflacji. W efek-
cie wprowadzenie sztywno$ci nominalnej ptac powoduje powstanie wzajemnej
zalezno$ci pomiedzy realng stawka ptac a inflacja. Jednocze$nie sztywno$¢ ptac
nominalnych wraz ze sztywnos$cig cen skutkuje tym, ze realna stawka ptac cha-
rakteryzuje si¢ stopniowym dostosowaniem do zmian zachodzacych w gospo-
darce, co znajduje swoje przetozenie na stopniowe dostosowania realnego kosztu
kraficowego w odpowiedzi na pojawiajgce sie szoki strukturalne. Mechanizmy
te powoduja, ze objasnienie inercji wystepujacej w danych jest mozliwe przy
przyjeciu nizszych wartosci dla parametréw autoregresji. Ponadto uzyskiwane
sg wWyzsze oszacowania parametréw sztywno$ci nominalnej ptac i cen, ktére
warunkujg wzajemng zalezno$¢ pomiedzy inflacjg a realng stawka plac.
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Rysunek 1. Estymowana reakcja zmiennych endogenicznych na szok technologiczny w pp.
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Uwagi: liniami przerywanymi przedstawiono reakcje modelu lepkich cen i plac nominalnych,
natomiast liniami cigglymi reakcje modelu lepkich cen. Linia grubsza prezentuje mediane rozktadu
reakcji, linie ciensze odpowiednio: piaty i dziewigédziesiaty piaty percentyl rozkladu reakcji.

Zrédto: obliczenia wlasne w programie Dynare 4.3.3.

W tablicy 2 zaprezentowano rezultaty bayesowskiego poréwnania modeli
DSGE malej skali®®. Uzyskane wyniki pozwalajg stwierdzié¢, ze modele lep-
kich cen i ptac nominalnych w najlepszym stopniu odzwierciedlajg przebieg
obserwowanych szeregéw czasowych. Otrzymane czynniki Bayesa poréwnu-
jace model lepkich cen i ptac z modelami o doskonale elastycznych ptacach

30 Do znalezienia logarytméw gestosci brzegowych modeli wykorzystano zmodyfikowany esty-

mator $redniej harmonicznej.
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sugeruja, ze aby zréwnowazy¢ wpltyw danych, nalezaloby przypisa¢ modelowi
lepkich cen ok. 6-10'*, a modelowi lepkich cen z indeksacjg ok. 2-10" sil-
niejsze prawdopodobiefistwo a priori, aby uznaé je, za co najmniej tak samo
wiarygodne. Ponadto czynnik Bayesa poréwnujacy model lepkich cen z mode-
lem lepkich cen uwzgledniajacym mechanizm indeksacji wyniést 3. Zblizona
warto$¢ czynnika Bayesa zostala uzyskana przy poréwnaniu modelu lepkich
cen i plac z modelem lepkich cen i ptac uwzgledniajgcym mechanizm indek-
sacji. Otrzymane wyniki sugerujg, ze zaréwno indeksacja cen, jak i ptac nie
wplywala istotnie na dopasowanie modelu do danych.

Rysunek 2. Estymowana reakcja zmiennych endogenicznych na szok w polityce pieni¢znej w pp.
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Uwagi: liniami przerywanymi przedstawiono reakcje modelu lepkich cen i ptac nominalnych,
natomiast liniami cigglymi reakcje modelu lepkich cen. Linia grubsza prezentuje mediane rozktadu
reakcji, linie ciefisze odpowiednio: piaty i dziewi¢édziesiaty piaty percentyl rozktadu reakcji.

Zrédto: obliczenia wlasne w programie Dynare 4.3.3.
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Na rysunkach 1 i 2 zaprezentowano oszacowane reakcje zmiennych endo-
genicznych modelu lepkich cen (linia ciggta) oraz modelu lepkich cen i ptac
(linia przerywana) na szok technologiczny oraz szok w polityce monetarne;j.

Wystgpienie dodatniego szoku technologicznego, wplywajac na produktyw-
no$¢ czynnikéw produkcji, powoduje wzrost wytworzonego produktu i spa-
dek realnego kosztu krancowego, co umozliwia obnizenie si¢ inflacji, poni-
zej poziomu réwnowagi dtugookresowej. Pomimo wzrostu produktu, spadek
inflacji jest na tyle silny, ze zgodnie z regulg Taylora powoduje on obnizenie
sie nominalnej stopy procentowej. Jednocze$nie wzrost kraficowej produkcyj-
nosci pracy powoduje wzrost popytu na czynniki wytwércze. W warunkach
doskonale elastycznych ptac nominalnych, realna stawka ptac silnie wzrasta
zachecajac gospodarstwa domowe do substytucji czasu wolnego konsumpcja,
co implikuje wzrost kraficowej stopy substytucji. Ponadto wzrost realnej stawki
ptac niweluje ujemny, bezposredni wptyw szoku technologicznego, co skutkuje
niewielka reakcjg realnego kosztu krafiicowego. Wprowadzenie do modelu
sztywnos$ci nominalnej plac powoduje, ze realna stawka plac charakteryzuje
si¢ nieistotng reakcjg na szok technologiczny. Brak reakcji realnej stawki ptac
powoduje znacznie silniejszy spadek realnego kosztu krancowego, co przektada
si¢ na zachowanie inflacji, ktéra charakteryzuje si¢ silniejszg reakcja, niz ma
to miejsce w przypadku modelu lepkich cen. Ponadto nieistotna reakcja realnej
stawki ptac implikuje przy wyzszej produkcyjnosci czynnikéw produkcji spadek
podazy pracy, a w konsekwencji stabszg reakcje produktu na szok technolo-
giczny. W efekcie kraficowa stopa substytucji ulega obnizeniu.

Wystgpienie szoku w polityce pienieznej powoduje podniesienie nominalnej
stopy procentowej ponad poziom okreslony przez regule Taylora. Wzrost stopy
procentowej ogranicza popyt konsumpcyjny, zachecajac gospodarstwa domowe
do zwiekszenia oszczednosci, a w konsekwencji prowadzi do spadku produkcji.
Efekt ten znajduje swoje przetozenie na spadek popytu na prace, a w konse-
kwencji prowadzi do spadku ptacy realnej. Wprowadzenie do modelu zalozenia
o sztywnosci placy nominalnej powoduje niewielkie dostosowanie placy realnej
w poréwnaniu z modelem o doskonale elastycznej cenie pracy. Dostosowania
placy realnej przekladajg si¢ na ksztaltowanie si¢ realnego kosztu krahcowego,
ktéry wplywa na wybér ceny dokonywany przez przedsigbiorstwa posrednie,
a stad ma wplyw na zachowanie sie inflacji.

Podsumowanie

W pracy dokonano empirycznej weryfikacji zalozenia o istnieniu sztywnosci
ptac nominalnych w modelach DSGE matej skali. Weryfikacja ta zostala oparta
na wynikach poréwnania alternatywnych modeli, tj.: modelu lepkich cen, mo-
delu lepkich cen i ptac nominalnych oraz rozszerzen tych modeli o mechanizm
indeksacji. Parametry strukturalne tych modeli zostaly oszacowane dzigki za-
stosowaniu metodyki bayesowskiej, opierajac sie na danych kwartalnych dla
gospodarki polskiej z lat 1995-2011. Uzyskane wyniki dowodzg wystepowania
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znacznych réznic w oszacowanych rozktadach a posteriori pomiedzy poszcze-
gb6lnymi modelami DSGE. Wydaje sie, ze rozbieznosci te sg determinowane
gléwnie przez wprowadzenie do modelu mechanizmu lepkich ptac nominalnych.
Natomiast znaczenie zalozenia o indeksacji ptac, badz cen, jest niewielkie.

Opierajac sie na oszacowanych modelach dokonano ich bayesowskiego po-
réwnania. Uzyskane wyniki dowodza, ze pod wzgledem posiadanych witasci-
wosci empirycznych modelem najlepiej pasujacych do danych dla gospodarki
polskiej, z analizowanych w tej pracy, jest model lepkich cen i ptac nominal-
nych nieuwzgledniajagcy mechanizmu indeksacji. Wprowadzenie cze$ciowej
dynamicznej indeksacji cen nie wplywalo istotnie na dopasowanie do danych
zaréwno w przypadku modelu o lepkich, jak i doskonale elastycznych ptacach.
Poréwnanie odpowiedzi na impuls potwierdzito, ze wprowadzenie do modelu
lepkich ptac nominalnych ma wptyw na oszacowane reakcje zmiennych endo-
genicznych na szok technologicznego oraz szok monetarny.
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Dodatek techniczny

Warunek konieczny dla problemu wyboru optymalnej ceny (8) przy ogra-
niczeniu (2) przyjmuje postaé:

(86 ) E,| 2wy i EAAN
2(p0,) B T v\ (e JRvc, -1 =0 4

gdzie: Y jest popytem, ktéry zostanie zgloszony przy cenie P’, okreslonym
przez (2).

Warunek konieczny dla wyboru optymalnej stawki ptac (16), przy ograni-
czeniach (17) i (18) przyjmuje postac:

0

Z (IBHW)v Et {L:+S |:(1 + TW’)MUL:+S_ gtlirsct_gc ]f[% VVt }} = 0 (25)
k=1

s=0 vk Pt
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gdzie: L; jest popytem na prace zglaszanym przy optymalnej stawce plac w okre-
sie 1, a MUL, jest kraficowg przykroScig pracy w okresie t. Warunek ten w przy-
padku doskonale elastycznych ptac (6,, = 0) i doskonale konkurencyjnego rynku
pracy (z,,=0) przyjmuje postaé:

L MRS, (26)

Rgv)

gdzie: krancowa stopa substytucji pomiedzy konsumpcjg a pracg jest wyra-
zona przez:

MRS, = /(L) (C,)". 7)

Model lepkich plac i cen nominalnych z mechanizmem indeksacji jest opi-
sany przez nastepujacy uktad réwnan:

5. = EAd) = Bl =+ =) @8)
; - 1-6)1-p6) . S/ B Ei. 29)
1+ Br,)0, 1+ By, 1+ py,
Pl 9‘;1(1 —0.) 5 fTT) R (o i = 1 Br] 2 + a4 7, 2
(30)
rme, =w, — &/ (31
mis, = & +(5,+ &)y, - 62/ (32)
F, = patia + (1= p )@, 7, +4,5) +1/f n/ ~iid N(0,07) 33)
& =p &' +n' n' ~iid N©O, o) (34)
& =p,& +n n’ ~iid N©,oc;) (35)

& =pé +n n ~iid N©,o7) (36)
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gdzie:

jest parametrem.
Model lepkich cen bez mechanizmu indeksacji z doskonale elastycznymi
ptacami jest opisany przez uktad postaci:

N N 1 PO A R

Vi =Et{yt+1}_57Ez{rz T +gtb+1 _‘gzb} (37)
1-60)1- 36
b= OO s, G8)
P

v, = mrs, 39)
rme, = w, — & 40)
mrs, = ét' +(0,+0,)p, — 0, 41)
Fo= pf+ (= p)(@ A+ 9,00 +0f 9 ~iid N©O,0%) (42)
& =pE +n n' ~iid N©O, o’) 43)
étb =P ézb—l + nzb ’7,1) ~ tid N(O’ 013) (44)

Al Al ! ! .. 2
& = P&+, 1, ~iid NQ©, 07) (45)

Model lepkich cen z mechanizmem indeksacji i doskonale elastycznymi
placami jest opisany przez uklad postaci:

. . 1 A A . .
Vi :Et{yt+l}_§Et{n_nt+l+eb gtb} (46)

t+1
c

. =6)a-p9) .y, . B

q, rme, + T, + En,, (47)
(1+py,) 0, 1+py, 1+ By,
W, = mrs (43)
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mi's, = & +(3,+0,)p, —9,&"

Fy = prfs + (1= p) (@7, + §,5) + 1/ n/ ~iid N(0, ;)
& =pé" +n' n' ~iid N©O,0)
& =p,e +n’ n! ~iid N©,0;)
& =pé  +n n! ~iid N©O,o})

49)

(50)

D

(52)

(53)

(54)

Model lepkich cen i ptac nominalnych bez mechanizmu indeksacji jest na-

tomiast opisany przez uktad réwnan:

E {ytH} { JTH] + €t+1 - étb}
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NOMINAL WAGE RIGIDITIES IN SMALL-SCALE DSGE MODELS:
AN EMPIRICAL ANALYSIS FOR THE POLISH ECONOMY

Summary

The paper examines the empirical importance of the assumption of “sticky wages” in small-
-scale dynamic stochastic general equilibrium (DSGE) models estimated for the Polish
economy. The evaluation is based on a Bayesian comparison between the baseline “sticky
price” model and a model of price and wage rigidities. The comparison includes extensions
of these models to account for the case of price and wage indexation.

The analysis consists of two steps. In the first step, each model is estimated using quarterly
data for the Polish economy from 1995 to 2011. In the second step, the “marginal data
density” is calculated for each model and so-called Bayes factors are obtained.

The results suggest that the best fit to the sample is observed in the case of the model with
wage and price rigidities. Moreover, price and wage indexation mechanisms seem to have
an insignificant impact on how the model fits the data, the author says. A comparison of
impulse response functions shows that there are significant differences between the baseline
model and the model with sticky prices and wages. Moreover, the estimates of structural
parameters were strongly affected by the introduction of wage rigidities, the author says.

Keywords: price and wage rigidities, dynamic stochastic general equilibrium (DSGE) model,
Bayesian model comparison, price and wage indexation

JEL classification codes: J30, E30, E32, C52




