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UPORCZYWOSC INFLACII | JEJ KOMPONENTOW
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1. WPROWADZENIE

Uporczywos¢ jest cechg szeregu czasowego wyrazajaca inercje, tj. trwanie zjawi-
ska po ustapieniu jego przyczyny. Cho¢ powszechnie uwaza sie, ze inflacja wykazuje
pewng uporczywos$é, to jednoznaczna identyfikacja jej zrodet jest trudna do prze-
prowadzenia. Fuhrer (2009) wskazuje na dwa gtowne zrédta uporczywosci inflacji:
»habytej” z inercji proceséw produkcyjnych (ang. inherited/extrinsic persistence)
oraz ,,wrodzonej” (ang. intrinsic persistence), wynikajacej z samej natury inflacji: tj.
procesu ustalania cen i formutowania oczekiwan.

Inercja inflacji moze podlega¢ zmianom w czasie. Do najczesciej wymienianych
przyczyn zmian uporczywosci inflacji nalezy (Berben i in., 2005; Westelius, 2005;
Fuhrer, 2009): przyjecie przez bank centralny strategii bezposredniego celu inflacyj-
nego, wzrost wiarygodnosci banku centralnego i modyfikacja sposobu formutowania
oczekiwan inflacyjnych, zmiany uporczywosci zmiennych dotyczacych rynku pracy
(wynagrodzen czy naturalnej stopy bezrobocia) oraz zmiany w procesie ustalania cen.
Skutkiem nizszej inercji inflacji jest krétsze, cho¢ silniejsze, oddziatywanie szokdw na
inflacje i nizsze koszty dezinflacji po stronie wzrostu gospodarczego (Fuhrer, Moore,
1995; Cecchetti, Debelle, 2006).

Celem artykutu jest oszacowanie stopnia i zmiany uporczywosci inflacji w Polsce.
Postawiono dwie hipotezy badawcze. Pierwsza z nich gtosi, ze w badanym okresie
(styczen 1999 r. — lipiec 2012 r.) nastapit spadek uporczywosci wskaznikéw inflacji,
mierzonej za pomoca niestrukturalnych modeli szeregéw czasowych. Spadek ten
mogtby wystapic¢ na skutek zakotwiczenia oczekiwan inflacyjnych po przyjeciu przez
Narodowy Bank Polski (NBP) strategii bezposredniego celu inflacyjnego, jak rowniez
jako efekt transformacji i zmian w procesie ustalania cen przez przedsigbiorstwa.

Druga hipoteza dotyczy wskaznikéw inflacji na nizszym stopniu agregacji i gtosi,
ze poszczegOlne sktadniki réznig si¢ poziomem uporczywosci. Powody tej hetero-

1 Autorki dzigkuja dr. J. Kwiatkowskiemu za cenne wskazéwki dotyczace budowy i estymacji
modeli klasy ARFIMA. Niniejszy artykut przedstawia osobiste poglady autorek i nie reprezentuje stano-
wiska NBP.
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genicznosci moga wyptywac z roznic w sposobie ustalania cen w poszczegdlnych
sektorach gospodarki i w strukturze kosztow wytwarzania poszczegolnych dobr
(por. Dhyne i in., 2006). W celu weryfikacji tej hipotezy podjeto prébe poréwna-
nia poziomu i zmiany uporczywosci CPI oraz jego gtéwnych sktadnikdw: zywnosci
i napojoéw bezalkoholowych, zywnosci przetworzonej i nieprzetworzonej, energii,
inflacji z wytaczeniem cen zywnosci i energii, towaréw, ustug, cen administrowa-
nych, inflacji po wytaczeniu cen administrowanych, ustug administrowanych i energii
administrowanej.

Artykut sktada si¢ z czterech czesci. Pierwsza z nich wyjasnia znaczenie uporczy-
wosci inflacji, wskazuje na najczesciej stosowane metody jej estymacji oraz przytacza
weczesniejsze wyniki dostepne w literaturze przedmiotu. Druga czes¢ poswiecona jest
opisowi danych wykorzystanych w artykule i badaniu ich stacjonarnosci. Kolejna
cze$¢ opracowania zawiera szacunki uporczywosci wykorzystujace metody oparte na
modelach autoregresyjnych: sume parametréw, najwiekszy pierwiastek charaktery-
styczny procesu AR oraz liczba okresow, po ktorych wygasa potowa wielkosci szoku
(Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007; Fuhrer, 2009). Finalna czes¢ artykutu poswig-
cona jest testowaniu integracji utamkowej analizowanych szeregéw czasowych oraz
szacunkom uporczywosci inflacji w oparciu o modele ARFIMA (Koop i in., 1997;
Baillie, 1996; Kwiatkowski, 1999a).

2. PRZEGLAD LITERATURY

Uporczywosc¢ inflacji w badaniach empirycznych jest najczesciej analizowana
na poziomie zagregowanych wskaznikéw cen: CPI lub inflacji bazowej (czesto defi-
niowanej jako sktadnik inflacji). Wydaje si¢ tymczasem, ze analiza uporczywosci
inflacji zdezagregowanej moze wnie$¢ dodatkowe informacje umozliwiajace gtebsze
zrozumienie charakteru procesow inflacyjnych oraz transmisji impulséw monetarnych,
ze wzgledu na potencjalna heterogenicznos¢ proceséw cenotwdrczych w sektorach.
Ocena skali tego zréznicowania dla poszczeg6lnych grup cen umozliwia wyodreb-
nienie komponentow, ktére przyczyniaja si¢ do zwigkszenia uporczywosci ogdlnego
wskaznika inflacji. Pozwala ona rowniez na weryfikacje tezy, ze srednia uporczywosé
inflacji w gospodarce moze by¢ wyzsza niz uporczywosé jej sktadnikdw (tzw. efekt
agregacji). Granger (1980) wykazat, ze przy spetnieniu pewnych zatozen agregacja
pojedynczych procesow z krétkg pamiecig daje w koncowym wyniku proces z diuga
pamiecia. Efekt agregacji na przyktadzie wskaznikéw inflacji badali m.in. Altissimo,
Mojon, Zaffaroni (2009).

R&6zny poziom uporczywosci inflacji pomiedzy krajami tworzacymi uni¢ mone-
tarna sprawia ze wspolna polityka pienigzna moze mie¢ dla kazdego z nich rézne
skutki (zob. Narodowy Bank Polski, 2009). Podobny efekt moze wystapi¢ w przy-
padku wyraznych réznic w uporczywosci pomiedzy sektorami. Analizujac zasadno$é
budowania miar inflacji bazowej na zasadzie wytaczania np. cen zywnosci ze wskaz-



Uporczywos¢ inflacji i jej komponentow — badanie empiryczne dla Polski 189

nika CPI, Walsh (2011) sugeruje, ze wykluczenie z CPl komponentdw 0 wyzszej
uporczywosci i obserwowanie przez bank centralny wytacznie pozostatej czegsci cen
moze prowadzi¢ do zafalszowanego obrazu catosci proceséw inflacyjnych (zob.
rowniez Altissimo, Ehrmann, Smets, 2006). Analiza uporczywosci poszczegdlnych
sktadnikéw inflacji lezy réwniez u podstaw konstrukcji alternatywnych miar inflacji
bazowej (por. Cutler, 2001).

W przypadku badania kierunku zmian uporczywosci inflacji interesujace wydaje
sie to, czy nastepuje on w wyniku znaczacego obnizenia si¢ uporczywosci w jednym
komponencie, czy tez jest efektem podobnych zmian charakteru proceséw cenotwor-
czych zachodzacych w roznych sektorach gospodarki. Analiza zdezagregowana
umozliwia wiec po pierwsze, potwierdzenie wyniku uzyskanego na poziomie inflacji
ogobtem, a po drugie doktadniejsza identyfikacje sektorowych zrddet zmian. Podsu-
mowanie réznych wynikéw badan dotyczacych uporczywosci sktadnikéw inflacji
w Europie i na swiecie zawiera tabela 1. Majac na uwadze rozbieznosci wynikajace
z zastosowania rdznej metodyki w wigkszosci przypadkéw mozna stwierdzi¢, ze naj-
czesciej wystepuje efekt agregacji. Sktadnikami o nizszej niz srednia uporczywosci
sa przede wszystkim ceny energii, czasami takze ceny zywnosci (zwilaszcza nieprze-
tworzonej), natomiast najwyzsza uporczywosé wystepuje najczesciej w przypadku cen
towardw niezywnosciowych.

Wydaje sie, ze na uporczywos¢ inflacji wptyw mie¢ moze rowniez skala regulacji
cen. Tematyke te poruszajg Lunnemann i Matha (2005) w swoim badaniu obejmuja-
cym poszczegolne kraje UEL5 oraz agregaty HICP (zharmonizowany wskaznik cen
konsumpcyjnych) dla UE15 i strefy euro. Zwracaja oni uwage na fakt, ze z powodu
obowigzywania instytucjonalnej procedury zmiany cen regulacja cen w gospodarce
moze sprzyjac ich inercji. Jednak na podstawie réznych wynikdw badan (zob. tabela 1)
nie mozna jednoznacznie powiedzie¢, czy inercja tych komponentéw w prosty sposéb
przektada sie na inercje agregatu inflacji.

Badanie uporczywosci moze przebiega¢ na wiele réznych sposobow. Istnieja
dwa podstawowe rodzaje metod: statystyczne (por. Marques, 2004; Pivetta, Reis,
2007; Fuhrer, 2009 i Altissimo, Mojon, Zaffaroni, 2009), ktore obejmuja budowe
modeli autoregresyjnych i analize ich wiasciwosci oraz strukturalne, opierajace sie
w gtéwnej mierze na analizie parametrow krzywej Phillipsa. Nowokeynesistowska
krzywa Phillipsa pozwala na zbadanie uporczywosci pochodzacej z bezwtadnosci luki
produkcyjnej (ang. extrinsic persistence). Z kolei w hybrydowej wersji krzywej (Gali,
Gertler, 1999) mozna dodatkowo zaobserwowaé uporczywosé wynikajaca z samego
procesu stanowienia cen, niezaleznie od inercji luki produkcyjnej — ang. intrinsic
persistence).

W niniejszej analizie wykorzystano modele niestrukturalne dla pojedynczych
szeregow czasowych. Gtdwnym powodem zaniechania analizy strukturalnej byt duzy
stopien dezagregacji wykorzystanych wskaznikéw inflacji. Budowa krzywej Phillipsa
dla kazdego sktadnika wymagataby oszacowania zdezagregowanej luki produkcyjnej,
co znaczaco wykracza poza zakres niniejszego artykutu.
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Tabela 1.

Uporczywosé inflacji i jej gtownych komponentéw — przeglad literatury

, Kraj Miary Analizowane wskazniki
Zrodto (okres | uporczy- . . Whioski
- i inflacji
badania) | wosci
Walsh 91 SUM, CPI m/m w podziale uporczywosé niezywnosciowej
(2011) krajow | LAR, HL | na zywnos$¢ i pozostate | czesci CPI jest wyraznie nizsza niz
ceny zywnosci i CPI
Bilke Francja | SUM CPI m/m, w tym CPI ogotem — wyzsza uporczywosé
(2005) (1972- 141 wskaznikéw cen niz komponenty (efekt agregacji);
—2004) towaréw i ustug oraz: najwyzsza uporczywosé
Zywnos$¢ przetworzona | — towary, najnizsza — zywnosé
i nieprzetworzona, nieprzetworzona i energia;
towary, energia, ustugi | uporczywos¢ wyraznie nizsza po
uwzglednieniu zmiany strukturalnej
Linnemann, | UE SUM, acznie 1400 najwyzsza uporczywos¢ — zywnoscé,
Math& i strefa | MR zdezagregowanych istotnie nizsza — ustugi i dobra
(2004) euro komponentéw HICP trwate
(1995- kw/kw
—2003)
Linnemann, | UE SUM HICP kw/kw ustugi — wyzsza uporczywosé niz
Mathd i strefa w podziale na ustugi HICP ogotem, w przypadku samych
(2005) euro i pozostate ceny oraz cen regulowanych brak wyraznych
(1995- na ceny regulowane réznic
—2004) i pozostate ceny
Clark USA SUM wskaznik inflacji zauwazalny efekt agregacji; brak
(2006) (1959- osobistych wydatkéw znaczacych réznic w uporczywosci
-2002) konsumpcyjnych débr trwatych, nietrwatych i ustug
(PCE), po wytaczeniu (jesli nie uwzglednimy zmiany
cen zywnosci i energii | strukturalnej — przesunigcia
oraz podziat na dobra sredniej); uwzglednienie zmiany
trwate, nietrwate powoduje obnizenie uporczywosci
i ustugi, m/m i kw/kw | cen débr nietrwatych i ustug oraz
agregatu
Babecky, Czechy | statystyki | 412 wskaznikéw cen najstabsza uporczywos¢ — surowce,
Horvath, (1994- | testowe towardw i ustug oraz najsilniejsza — dobra trwate; ceny
Coricelli —2005) | ADF, PP, | agregaty: wskaznik regulowane — nizsza uporczywos¢
(2009) KPSS cen ogdtem, dobra niz w wigkszosci pozostatych
handlowalne analizowanych kategorii, ustugi
i niehandlowalne + 12 | — uporczywos¢ nieznacznie powyzej
kategorii COICOP r/r sredniej dla analizowanych kategorii

SUM - suma parametréw autoregresyjnych; LAR — najwiekszy pierwiastek charakterystyczny wielo-
mianu AR; HL — pétokres wygasania szoku; MR — ang. mean reversion — parametr wyrazajacy czesto-
tliwos¢ powrotu do sredniej.

Zrédto: opracowanie wiasne.




Uporczywos¢ inflacji i jej komponentow — badanie empiryczne dla Polski 191

3. DANE

Sita inercji w szeregu czasowym inflacji jest silnie powigzana z mechanizmami
stanowienia cen poszczegolnych produktéw. W czesci empirycznej analizowany jest
stopien uporczywosci inflacji w podziale na gtéwne sktadniki: CPI, zywnos¢ i napoje
bezalkoholowe (réwniez w podziale na przetworzong i nieprzetworzong), energia,
inflacja po wytaczeniu cen zywnosci i energii (dalej — inflacja bazowa), towary,
ustugi. Wyréznienie podobnych podziatdw wskaznikéw cen, skonstruowanych chocby
do celéw poréwnawczych, mozemy znalez¢ w wielu pracach na temat uporczywosci
inflacji na poziomie zdezagregowanym (zob. tabela 1).

Aby zweryfikowa¢ wpltyw czynnika regulacyjnego na ceny w Polsce oraz ustali¢
relatywna skale zmian uporczywosci tej kategorii cen, w niniejszym badaniu zasto-
sowano takze alternatywna dezagregacje wskaznika CPI, wyodrebniajac z niego
wskaznik cen administrowanych? oraz wskaznik obejmujacy pozostate ceny. Ceny
administrowane podzielono zas dalej na wskaznik cen energii i wskaznik cen ustug,
aby sprawdzi¢, czy regulacja w poszczegélnych sektorach gospodarki rézni sie co do
charakteru pod wzgledem trwatosci szoku.

Wszystkie analizowane wskazniki cen powstaty w wyniku agregacji tzw. wskaz-
nikbéw cen grup elementarnych towaréw i ustug konsumpcyjnych obliczanych przez
Gtowny Urzad Statystyczny. Obliczenia prowadzone sa zgodnie z metodyka stoso-
wang przez GUS. Podziat na sktadniki zostat dokonany na podstawie grup COICOP
(por. Eurostat, 2001). Ich sktad przedstawiony zostat w Zataczniku. Indeksy te wyra-
zone sa w postaci odsezonowanych (TRAMO/SEATS) wskaznikow w ujeciu m/m
z okresu od stycznia 1999 r. do lipca 2012 r.

Wybrane szeregi czasowe zostaty poddane badaniu niestacjonarnosci, ktora jest
silnie zwigzana z zagadnieniem uporczywosci. Jesli proces zawiera pierwiastek jed-
nostkowy, to mozna przyjac, ze jego uporczywosc jest bardzo silna.

W celu zweryfikowania stacjonarnosci analizowanych szeregdéw czasowych
zastosowano testy pierwiastka jednostkowego (rozszerzony test Dickeya-Fullera
— ADF (Said, Dickey, 1984) i Phillipsa-Perrona — PP (Phillips, Perron, 1988)) oraz
stacjonarnosci Kwiatkowskiego, Phillipsa, Schmidta i Shina — KPSS (Kwiatkowski
i in., 1992). Sprzeczne wyniki testow pierwiastka jednostkowego i stacjonarnosci
(np. odrzucenie hipotezy zerowej zaréwno w tescie ADF jak i KPSS) wynika¢ moga
ze stabej mocy tych testow. Inng mozliwoscia, wskazana przez Hasslera i Woltersa
(1995) jest zintegrowanie danego szeregu w stopniu utamkowym. Test KPSS moze
zbyt czesto prowadzi¢ do odrzucenia HO rowniez wéwczas, gdy szereg charakteryzuje
sie zmiang strukturalng (zob. Lee, Amsler, 1997).

2 Szczegbtowa definicja cen administrowanych oraz opis konstrukcji wskaznikéw sa zamieszczone
na stronie NBP: http://nbp.pl/statystyka/bazowa/metodologia.pdf.
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Tabela 2.
Wartosci statystyk testowych testow pierwiastka jednostkowego
Wskaznik ADF PP KPSS Testza | ZMiana strukiuralna
w tescie ZA

CPI -6,81 *** | -6,99 *** | 0,38 -5,832 *** 2001:06
Bazowa -4,35 *Fx |7 47 Rx* 0,72** -5,726 *** 2001:06
Energia -9,47 *** | -10,72 *** | 0,26 -7,399 *** 2001:03
Zywnosé -9,21 *** | 921 *** | 0,08 -9,723 *** 2001:06
Zyw_przet -6,24 *** | 6,24 *** 0,07 -6,671 *** 2001:01
Zyw_nprzet -11,96 *** | -11,94 *** | 0,07 -12,291 *** 2001:07
CPI_bez_adm -6,75 *** | -6,81 *** | 0,28 -8,240 *** 2001:06
Uslugi -4,15 *** | 5,06 *** | 0,73** -6,434 *** 2001:06
Towary -2,89 *** | 6,97 *** | 0,66** 4,742 * 2001:06
Admin -4,14 *** | -9/11 *** | 0,35 -5,918 *** 2001:06
Energia_adm -13,07 *** | -13,08 *** | 0,15 -7,096 *** 2008:02
Ustugi_adm 7,60 *** | -7,60 *** | 0,58** -8,037 *** 2001:06

Rzad opdznien zostat wybrany na podstawie kryteriow informacyjnych. W tabeli podano wartosci kry-
tyczne testow. Gwiazdkami oznaczono odrzucenie hipotezy zerowej na poziomach istotnosci: 1% (***),
5% (**) i 10% (*).

Zr6dto: obliczenia wiasne.

Wyniki testbw ADF oraz PP (zob. tabela 2) wskazujg, ze wszystkie analizowane
szeregi sa stacjonarne (hipoteza o istnieniu pierwiastka jednostkowego zostata odrzu-
cona na 1% poziomie istotnosci). Z drugiej strony, w przypadku szeregéw czasowych
inflacji bazowej, ustug, towardw i ustug administrowanych, wyniki testu KPSS wska-
zujg na odrzucenie hipotezy o stacjonarnosci na poziomie istotnosci 5%. Zachodzi
wiec mozliwosé, ze w przypadku tych szeregdéw czasowych nalezy poszuka¢ dla nich
innej, bardziej ztozonej specyfikacji (integracja utamkowa, stacjonarnos¢ wokot nie-
liniowego trendu, itp., Kwiatkowski i in., 1992).

Istotnym zagadnieniem z punktu widzenia stacjonarnosci i pdzniejszego badania
uporczywosci szeregébw czasowych inflacji jest wystepowanie zmian strukturalnych.
Perron (1989) wskazuje, ze nieuwzglednienie istniejacych zmian strukturalnych moze
Znaczaco zaburzy¢ wyniki testdw pierwiastkow jednostkowych.

W przypadku analizowanego szeregu inflacji zmiana strukturalna jest mozliwa
z kilku powoddw. Po pierwsze, w analizowanym okresie istotnie ewoluowata stra-
tegia polityki pienieznej — w 1999 roku wprowadzono strategi¢ bezposredniego celu
inflacyjnego, ktory przez poczatkowe lata dodatkowo ulegat zmianom (por. ,,Strate-
gia polityki pieni¢znej po 2003 roku™). W szczeg6lnosci wiarygodne wprowadzenie
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bezposredniego celu inflacyjnego pociaga za soba zakotwiczenie oczekiwan (Walsh,
2009) i zmiane strukturalng w szeregu inflacji. Franta, Saxa i Smidkova (2010) wska-
zuja na dodatkowe zrédta zmian strukturalnych w inflacji krajéw Europy Srodkowo-
-Wschodniej. Sa to konwergencja w ramach Unii Europejskiej, deregulacja cen oraz
efekt krotkich szeregdw czasowych.

Uwzgledniajac mozliwos¢ wystepowania zmiany strukturalnej, przeprowadzono
test pierwiastka jednostkowego Zivota i Andrewsa (1992). Jego wyniki zaprezento-
wano w tabeli 2. Hipoteza zerowg testu jest wystepowanie pierwiastka jednostkowego,
a alternatywna — stacjonarnos¢ szeregu po uwzglednieniu jednej zmiany struktural-
nej w sredniej. Statystyczng istotnos¢ wystepowania zmiany strukturalnej wskaza-
nej w tescie Zivota-Andrewsa zweryfikowano dodatkowo testem Chowa. WyniKi
testu Zivota-Andrewsa $wiadcza, ze w niemal kazdym przypadku hipoteza zerowa
mowiaca 0 pierwiastku jednostkowym zostata odrzucona na poziomie istotnosci 1%
na rzecz hipotezy alternatywnej, gtoszacej, ze dany szereg czasowy jest stacjonarny
i jednoczesnie zawiera zmiang strukturalng w sredniej. Jedynym wyjatkiem jest szereg
towarow, w przypadku ktérego brakuje podstaw do odrzucenia hipotezy moéwiacej
0 wystepowaniu pierwiastka jednostkowego na poziomie istotnosci 5% (cho¢ na
poziomie istotnosci 10% mozna mowi¢ o stacjonarnosci z uwzglednieniem zmiany
strukturalnej).

Godny uwagi jest rowniez fakt, ze wiekszos¢ szeregow czasowych wykazuje
zmiane strukturalng w tym samym okresie — tj. w pierwszej potowie 2001 roku.
Zmiana $redniej szeregéw czasowych inflacji w tym okresie moze mie¢ dwa zrodta.
Pierwsze z nich to polityka pieni¢zna, podlegajaca transformacji w latach 1999-2003.
Drugim powodem moze by¢ silny spadek inflacji zwigzany ze znacznym spowolnie-
niem gospodarczym wystepujacym w latach 2001 i 2002.

Biorac pod uwage wyniki testow stacjonarnosci, ocena uporczywosci w dalszej
czesci pracy zostanie przeprowadzona wedtug dwdch, konkurencyjnych metod.
Pierwsza z nich zaktada, ze po uwzglednieniu zmiany strukturalnej w pierwszej
potowie 2001 roku szeregi sa stacjonarne. Odpowiedzig na tak postawiony problem
jest analiza szeregdw czasowych w klasie modeli AR. W tej czesci postuzono sie
szeregami w postaci odchylen od sredniej, z uwzglednieniem zmiany strukturalnej
w szeregach: CPI, inflacji bazowej, energii, CPl z wylgczeniem cen administrowa-
nych, ustug, towardw, wskaznika cen administrowanych i ustug administrowanych.
W przypadku pozostatych szeregoéw czasowych wyniki testu Chowa nie potwierdzity
istotnosci zmiany strukturalnej, dlatego szeregi zostaty pozbawione $redniej statej
w catej probie.

Drugi spos6b pomiaru uporczywosci wynika z przyjetego zatozenia o braku
zmiany strukturalnej i jednoczesnym zintegrowaniu szeregdw inflacji w stopniu utam-
kowym. Szerszy opis tego zagadnienia oraz formalne testowanie zasadnosci przyjgcia
tych dwdch metod znajduja sie w piatej sekcji artykutu.
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4. MIERNIKI UPORCZYWOSCI OPARTE NA JEDNOWYMIAROWYCH MODELACH
AUTOREGRESJI

Z punktu widzenia celu niniejszego badania metody niestrukturalne stanowia
wystarczajace narzedzie analizy stopnia uporczywosci i jej zmian i sa do tego celu
powszechnie wykorzystywane (por. Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007; Fuhrer, 2009;
Altissimo i in., 2009).

Do oceny uporczywosci analizowanych szeregéw czasowych postuzono sie¢ kil-
koma miernikami zwigzanymi z modelem autoregresyjnym zbudowanym dla szere-
gow inflacji w postaci odchylen do sredniej:

Xt = 25;1 .Bj Xe—j + €, (1)

gdzie: x; to analizowany szereg odchylen poziomu inflacji od $redniej z uwzgledniong
zmiang strukturalna.
Wykorzystano nastepujace mierniki:
1) najwyzszy pierwiastek wielomianu charakterystycznego modelu (1) (ang. largest
autoregressive root — LAR, Stock, 1991; De Jong, Whiteman, 1991);
2) sume parametréw w modelu (1) (ang. sum of the coefficients — SUM, Nelson,
Plosser, 1982);
3) liczba okreséw, po jakich wygasnie potowa pojedynczego szok w modelu (ang.
half-life — HL).
Pierwsza miara uporczywosci zwigzana jest z wielomianem op6znien modelu
AR(p):

p p
xt - Zﬁjxt_] = H(l - /LL)XC + gt y (2)
j=1 j=1

gdzie LAR = max |7].

Z punktu widzenia tempa wygasania szokow w modelu, najwyzszy pierwiastek
rownania charakterystycznego procesu AR jest decydujacym czynnikiem sity oddzia-
tywania zadanego szoku w dtugim okresie (Pivetta, Reis, 2007). W ekstremalnym
wypadku, kiedy pierwiastek ten wynosi 1, proces opisany danym modelem ma
nieskonczona inercje, z drugiej strony — pierwiastek rowny zero sprawia, ze szoki
oddziatujgce na szereg natychmiastowo wygasaja. W przypadkach posrednich, im
wyzszy pierwiastek, tym proces powrotu do poziomu sprzed powstania szoku trwa
diuzej. Wadg stosowania LAR jako miary uporczywosci jest fakt, ze ignoruje on
pozostate pierwiastki wielomianu charakterystycznego, co moze nieco znieksztatcaé
wyniki (Phillips, 1991; Andrews, 1993).

Drugg miare otrzymana na podstawie modelu AR(p) stanowi suma parametréw
modelu (1):
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SUM = 3P_, B ®)

Miara ta z jednej strony uwzglgdnia wszystkie parametry przy op6znionej zmien-
nej objasnianej w modelu. Z drugiej zas, wada jej jest przyktadanie réwnej wagi do
wszystkich wspotczynnikdw autoregresyjnych.

Trzecia miara uporczywosci — HL wykorzystuje funkcje odpowiedzi na impuls
w postaci liczby okresdw, po jakich wygasnie potowa jednostkowego szoku w modelu.

HL dla modelu (1) przy rzedzie autoregresji oblicza si¢ za pomoca wzoru (por.
Rossi, 2005):

_ In(0,5)
a In(By)

Dla modeli o wyzszym rzedzie autoregresji miara (4) jest obcigzona i doktad-
niejszych wynikéw dostarcza wyznaczenie HL bezposrednio z funkcji odpowiedzi na
impuls. Zaleta HL jest tatwa interpretacja wyniku i ich poréwnywalnos¢ dla r6znych
postaci modelu. W przypadku gdy funkcja odpowiedzi na impuls oscyluje wokot
zera (co moze si¢ zdarzy¢ na przyktad gdy ktérys wspotczynnik w modelu AR jest
ujemny) HL znaczaco zaniza ocene UpOrczywosci.

Badanie polegato na oszacowaniu parametrow modeli AR(p) dla kazdego z kom-
ponentdw inflacji, w przesuwanym, 9-letnim oknie estymacji. Szeregi zostaty wyra-
zone jako odchylenia od sredniej, majac na wzgledzie poprawke zwiazang ze zmiang
strukturalng w czerwcu 2001 roku.

Rzad op6znien dla kazdego sktadnika zostat wybrany na catej prébie na podstawie
kryteriow informacyjnych (zob. tabela 3). Jakos¢ wybranej postaci modelu oceniono
za pomocg testu autokorelacji sktadnika losowego. Z otrzymanych rezultatow testow
Portmanteau wynika, ze sktadniki losowe w omawianych modelach nie wykazuja
autokorelacji na poziomie istotnosci 10%.

(4)

Tabela 3.
Rzad autoregresji w modelach AR(p) opisujacych poszczeg6lne szeregi inflacji
Wskaznik Rzad AR Wskaznik Rzad AR
CPI AR(1) CPI_bez_adm AR(1)
Bazowa AR(2) Ustugi AR(1)
Energia AR(2) Towary AR(2)
Zywnosé AR(1) Admin AR(3)
Zyw_przet AR(1) Energia_adm AR(3)
Zyw_nprzet AR(1) Ustugi_adm AR(1)

Zrédto: obliczenia wiasne.
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Opierajac si¢ na oszacowanych parametrach modeli AR dla wskaznika CPI i jego
sktadnikow (postaci wskazanej w tabeli 3), dla kazdego szeregu inflacji policzono
miary uporczywosci: LAR, SUM i HL. Biorac pod uwage fakt, ze model AR(1) byt
najczesciej wskazywany przez kryteria informacyjne, miary LAR i SUM sg cze-
sto tozsame. Dlatego tez na wykresie ilustrujacym poziom i zmiane uporczywosci
(rysunek 1) umieszczone zostaty jedynie sumy parametrow AR oraz HL. Dodatkowa
informacjg, na ktorag warto zwr6ci¢ uwage jest suma parametrow w modelu bez
uwzglednienia zmiany strukturalnej w $redniej na poczatku 2001 roku (na wykresach
zaznaczona jest ona przerywana linia).

Pl Inflacja bazowa Energia
L = = SUM bez zmisny struituraine]  ——SUM
a9 ~

———n
08 -

N =

R
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Rysunek 1. Suma parametréw modelu AR(p) oraz HL
Zrédto: opracowanie wiasne.

Z otrzymanych wynikdw mozna wyciagnaé nastepujace wnioski. Najwyzsza
uporczywoscig charakteryzuja sie szeregi czasowe: cen administrowanych, towarow,
ustug, inflacji bazowej i zywnosci przetworzonej. Najnizsza z kolei, wykazuja szeregi
energii, energii administrowanej, zywnosci ogoétem oraz zywnosci nieprzetworzonej.

Liczba okresow, po ktorych wygasnie potowa szoku (HL) w wigkszosci szeregow
czasowych wynosi tylko jeden okres. Wyjatek stanowig szeregi ustug administrowa-
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nych, gdzie potowa wartosci szoku wygasa po wigcej niz 10 okresach, i zywnosci
przetworzonej, dla ktérego HL wynosi przecietnie 2 miesiace.

Oszacowanie uporczywosci w przypadku szeregdw czasowych cen administrowa-
nych, w szczegdlnosci ustug administrowanych, jest trudne do wykonania ze wzgledu
na skokowe i krotkotrwate zmiany poziomu szeregu, bedace nastepstwem decyzji
administracyjnych. Z tego wzgledu do oszacowania parametrow modeli klasy AR
w przypadku szeregéw czasowych cen administrowanych nalezy podchodzi¢ z wigk-
Sza 0Stroznoscia.

Na uwage zastuguje takze silny wptyw zmiany strukturalnej na wyniki szacunkdw
uporczywosci (por. przerywana linia na wykresie — SUM w modelach skonstruowa-
nych bez uwzglednienia tej zmiany). Jezeli jest szacowana na podstawie surowych
szeregow, jest duzo wyzsza i wykazuje tendencje do spadku w czasie. Spadek ten
przestaje by¢ wyrazny, kiedy w przesuwanym oknie estymacji uwzglednimy zmiane
strukturalna. Hipoteza o spadku uporczywosci nie moze zosta¢ potwierdzona dla
wiekszosci szeregow czasowych. Tendencje spadkowa wykazuja jedynie miary upo-
rczywosci dla szeregdw: towardw i zywnosci przetworzonej.

5. UPORCZYWOSC INFLACJI W SWIETLE INTEGRACJI ULAMKOWE]

Uwzglednianie potencjalnych zmian strukturalnych w szeregach czasowych
inflacji w trakcie badania jej uporczywosci ma powazny wptyw na uzyskane wyniki.
Mayoral (2006) i Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006), pokazali, ze pewne cechy sta-
cjonarnych szeregéw czasowych zawierajacych zmiany strukturalne, w tym m.in.
podobna struktura autokorelacyjna szeregéw czasowych, moga wystgpi¢ réwniez
w przypadku szeregéw czasowych zintegrowanych utamkowo i dlatego procesy te
moga by¢ ze sobg mylone.

Fakt, ze szeregi inflacji moga reagowac¢ na szoki inaczej niz tylko w sposéb
permanentny, ale jednoczesnie bardziej uporczywy nizby to wynikato ze stopnia inte-
gracji rownego 0, zostat w literaturze wielokrotnie udokumentowany. Baillie (1996)
przytacza przyktady zastosowania modeli ARFIMA do modelowania inflacji w kilku
wczesnych publikacjach. Wykorzystujac t¢ klase modeli Meller, Nautz (2009) anali-
zowali zmiane uporczywosci inflacji w krajach strefy euro po wprowadzeniu wspol-
nej waluty. Gadea, Mayoral (2006) estymowaty parametry modeli klasy ARFIMA,
a nastepnie wykorzystaty je do analizy uporczywosci inflacji w 21 krajach OECD.
Franta, Saxa i Smidkova (2010) zaprezentowali badanie uporczywosci inflacji dla
nowych krajow cztonkowskich UE pokazujac, ze implikacje dla uporczywosci inflacji
w sytuacji skokowej zmiany niektorych parametrow modelu oraz w przypadku wyste-
powania integracji utamkowej wyraznie sie r6znig. Na podobne réznice wskazuje tez
Bos (2001), ktory na przyktadzie inflacji w USA wykazuje, ze uwzglednienie dtugiej
pamieci w modelowaniu inflacji znacznie podwyzsza jakos¢ prognoz i zmniejsza ich
niepewnosc.
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Tradycyjnie, analiza szeregdw czasowych skupiata si¢ wokot dwdch alterna-
tyw: obecnosci pierwiastka jednostkowego, czyli nieskonczonej pamieci, oraz braku
pierwiastka jednostkowego, czyli krotkiej pamieci oznaczajacej wygasanie szokéw
w skonczonym, krétkim horyzoncie czasowym. Ujecie to nie bierze jednak pod uwage
mozliwosci wystapienia przypadkow posrednich, w ktorych parametr d, oznaczajacy
stopien integracji, przyjmuje wartosci niecatkowite. Tymczasem analiza integracji
utamkowej pozwala na scharakteryzowanie szerszej i bardziej ogolnej klasy procesow.
Jesli przyjmiemy, ze poziom inflacji (y;) jest procesem integracji utamkowej, zinte-
growanym w stopniu d (y;~1(d)), to mozna zapisa¢ go w postaci (por. Kwiatkowski,
1999b; Baillie, 1996): Ady, = z,, gdzie:

d“;j’” —d(1—d)(2 - d)L3/31 =, (5)

AM=(1-1D)* =37, (Z) (L) =1—-dL -

dla d > -1, gdzie: L — operator opdznien, d — stopiefi integracji.

Jesli z; jest biatym szumem, proces y; nazywany jest utamkowym biatym szumem.
Jesli z; jest stacjonarnym i odwracalnym procesem ARMA(p,q), to y; nazywany jest
procesem ARFIMA(p,d,q) (Granger, Joyeux, 1980; Hosking, 1981).

Parametr d nazywany jest rdwniez ,,parametrem pamieci”, gdyz determinuje on
srednio- i dtugookresowy wplyw szok6w na przebieg procesu. Ze wzgledu na wartosé
d, procesy zintegrowane utamkowo dzielimy na (por. Kwiatkowski, 1999b): procesy
stacjonarne, z kréotka pamiecia (d = 0), procesy stacjonarne z tzw. srednig pamiecia
(d € (-0,5,0)), procesy stacjonarne z dtuga pamiecia (d € (0,0,5)). Dla d € <0,5,1)
szoki sa przejsciowe, ale ich wygasanie trwa tak dtugo, ze wariancja procesu jest nie-
stata w czasie co sprawia, ze proces jest niestacjonarny. W koncu, d = 1 oznacza, ze
proces jest niestacjonarny — ma asymptotycznie dazacg do nieskonczonosci wariancje,
a szoki majg wplyw na poziom procesu w dtugim horyzoncie.

Gadea, Mayoral (2006) przytaczaja mozliwe przyczyny, dla ktorych szeregi cza-
sowe, a w szczegdlnosci indeksy cen konsumpcyjnych, moga charakteryzowaé sie
integracja utamkowa. Jedng z nich moze by¢ utamkowy charakter proceséw opisu-
jacych zachowanie ceny niektérych surowcow (zob. rowniez Baillie, 1996), ktory
nastepnie wpltywa na ceny produktéw przetworzonych. Drugim wyjasnieniem sg skutki
agregacji duzej liczby pojedynczych niezaleznych i stacjonarnych procesow AR(1).
Przy zatozeniu wystarczajacej indywidualnej uporczywosci i heterogenicznosci mozna
pokazac, ze wynikiem agregacji jest proces z dtuga pamigcig (to wspomniany juz
efekt agregacji). Z podanych powoddw, niniejsze badanie obejmuje rowniez analize
potencjalnej integracji utamkowej szeregu inflacji oraz jej komponentdw.

W celu zweryfikowania czy analizowane szeregi czasowe lepiej opisuje proces
1(0) ze zmiang strukturalng czy proces zintegrowany w stopniu utamkowym przepro-
wadzono test SB-FDF (Structural Break Fractional Dickey-Fuller) zaproponowany
przez Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006). Test ten, zblizony w konstrukcji do testu
ADF, jako hipoteze zerowsa przyjmuje proces zintegrowany w stopniu d, (y;~1(d),
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0 <d<1), wobec alternatywy y,~1(0). Opiera si¢ on na statystyce t dla parametru ¢
w réwnaniu:

Ay, = A Ag(t) — pAp(t — 1) + pyiq + &, (6)

gdzie: Ag(t) — sktadnik deterministyczny, w ktdrym wystepuje zmiana strukturalna
w chwili t = Tg (w rozwazanym przez nas przypadku skiadnik deterministyczny obej-
muje statg, ktéra moze ulec przesunieciu w chwili Tg + 1, cho¢ test ten umozliwia
takze analize¢ zmian strukturalnych innego rodzaju), &~ 11D(0, %).

W celu uzyskania wstepnej wartosci parametru d, dla kazdego z szeregéw cza-
sowych oszacowano parametr integracji utamkowej dwiema metodami: estymatorem
lokalnym Whittle’a (Shimotsu, Phillips, 2005), czesto wykorzystywanym do testo-
wania stopnia integracji za pomoca testdbw powyzszego typu (zob. Sephton, 2009;
Dolado, Gonzalo, Mayoral, 2009) oraz metoda Geweke i Porter-Hudak (GPH, 1983),
ze wzgledu na relatywnie czeste odniesienia do tej metody w literaturze nt. uporczy-
wosci inflacji (np. Gadea, Mayoral, 2006; Franta, Saxa, Smidkova, 2010). Nastepnie
przetestowano wystepowanie integracji utamkowej w sytuacji, gdy alternatywa sg
opisane w poprzednich czgsciach artykutu procesy 1(0) uwzglgdniajace zmiang struk-
turalng (przesunigcie $redniej). Zastosowano wersje testu umozliwiajaca endogeniczny
wybdr momentu zmiany wartosci sredniej, odwotujagca si¢ w swojej konstrukcji do
testu Zivota-Andrewsa. Potencjalna zmiana strukturalna wystepuje w chwili Tg, ktéra
definiuje obserwacje, dla ktérej odrzucenie HO jest najbardziej prawdopodobne, czyli
tam, gdzie statystyka testowa tom przyjmuje najnizsza wartosc.

W przypadku tych szeregow, w ktdrych wczesniejsza analiza nie wykazata zmian
strukturalnych, dodatkowo przetestowano integracj¢ utamkowa szeregéw wobec
zintegrowania w stopniu 0. Do tego celu wykorzystano zarowno wersje testu FDF
zaktadajacg brak zmian strukturalnych, jak i zmodyfikowanego testu EFDF (Efficient
FDF, Dolado, Gonzalo, Mayoral, 2009). W tym drugim tescie hipotezy zostaty zde-
finiowane odwrotnie, tzn. Hy:y;~1(0), Hy:y;~1(d), 0 < d < 1), natomiast statystyka t
odnosi si¢ do parametru w w zmodyfikowanym réwnaniu:

Ve = ¥seq(d) + &, )
gdzie: s,_4(d) = 1_d—Adyt.

Wszystkie testy przeprowadzone byty na szeregach odchylen obserwowanej mie-
siecznej dynamiki cen od ich sredniej. Testowanie odbywato si¢ dla zatozonych, war-
tosci parametru d oszacowanego metoda Whittle’a. Ponizej, dla poréwnania, podano
wartosci d estymowane obiema metodami. Wyniki testbw SB-FDF oraz FDF i EFDF
bez zmian strukturalnych przedstawiono w tabeli 4.

Na podstawie wynikow testow mozna zauwazy¢, ze wartos¢ parametru d ma
w przypadku analizowanych szeregéw czasowych duze znaczenie. Jesli prawdziwa
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Tabela 4.
Wyniki testu SB-FDF z endogenicznie wybierang data zmiany strukturalnej
dla kolejnych wskaznikéw cen przy zatozeniu réznych wartosci parametru d:
oszacowanych metodg GPH (d_gph) i Whittle’a (d_whit)
; . Zyw_ Zyw_ CPL bez a . . Energia_a Uslugi_ad . wart wart
d CPI Bazowa Zywnos¢ przet nprzet dm Ustugi Towary Admin dm m Energia Kyt 5% lf(?o//t
o
Test SB-FDF
0,1 3,18 0,83 2,24 6,94 -0,70 4,14 3,17 1,72 -0,03 -2,21 2,42 -0,07 -2,43 -2,06
0,2 1,55 -0,77 0,76 4,87 -1,94 2,48 1,50 0,18 -1,55 345 0,88 -1,29) -2,63 -2,27
0,3 0,01 -2,32 -0,67 3,00 -3,18 0,92 -0,08 -1,28 -2,99 -4,69 -0,58 -2,51| -2,78 -2,44
0,4 -1,43 -3,79 -2,04 1,30 -4,42 -0,55 -1,56 -2,70 -4,36 -5,94 -1,98 -3,73] -2,99 -2,67
0,6 -4,10 -6,59 -4,68 -1,71 -6,94 -3,28 4,31 -5,33 -6,89 -8,47 -4,63 -6,21] -3,53 -3,24
0,7 -5,34 -7,90 -5,95 -3,07 -8,23 -4,56 -5,59 -6,56 -8,07 -9,77 -5,92 -7,49] -3,85 -3,52
0,8 -6,53 -9,15 -7,18 -4,34 -9,53 -5,79 -6,80 -7,73 -9,20 -11,08 -7,19 -8,80| -4,07 -3,76
0,9 -7,66 -10,33 -8,38 -5,51 -10,85 -6,96 -7,95 -8,85 -10,28 -12,40 -8,43 -10,14| -4,27 -3,98
Test FDF
0,1 - - 2,53 7,45 -0,55 - - - - -1,68 - - -1,89 -1,55
0,2, - - 1,00 5,28 -1,81 - - - - -2,98 - - -1,95 -1,57
0,3 - - -0,46 3,33 -3,06 - - - - -4,26 - - -2,00 -1,64
0,4 - - -1,87 1,57 -4,31 - - - - -5,53 - - -2,13  -1,68
Test FDF
0,1 - - 3,35 7,51 0,00 - - - - 0,29 - - 1,64 1,28
0,2, - - 3,51 8,01 0,10 - - - - 0,21 - - 1,64 1,28
03 - - 3,63 8,44 0,19 - - - - 0,13 - - 1,64 1,28
0,4 - - 3,72 8,80 0,27 - - - - 0,05 - - 1,64 1,28
data zm kwi-01/
strukt cze-01 cze-01 sty-01 sty-01 cze-01 sty-01 cze-01 cze-01 cze-01 sie-01 lip-01 sty-01
d_gph! 0,78 0,97 0,17 0,25 0,02 0,55 1,00 0,95 1,02 0,44 0,69 0,39
d_whit] 0,46 0,62 0,17 0,36 0,03 0,43 0,59 0,61 0,50 0,21 0,35 0,16

Podkreslono wartos¢ d, dla ktorej wartos¢ estymowana metoda Whittle’a jest najblizsza. Kolorem szarym
zaznaczono te wartosci d dla danego szeregu, dla ktérych hipoteza zerowa jest odrzucona na 5% pozio-
mie istotnosci. Testy przeprowadzono na szeregach zawierajacych 163 obserwacje. Wartosci krytyczne:
SB-FDF i FDF Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006); dla EFDF Dolado, Gonzalo, Mayoral (2009).

Zrodto: obliczenia wiasne.

wartos¢ parametru d wynositaby powyzej 0,8, to w przypadku wszystkich szeregéw
wyniki testu preferowatyby hipoteze o stacjonarnosci. W przypadku szacunkow uzy-
skanych przy pomocy estymatora lokalnego Whittle’a estymowany na catej probie
parametr d jest jednak dla wiekszosci szeregdw czasowych nizszy niz ta wartosé.
Ostateczne wyniki testu sa wigc bardziej zroznicowane. Szeregi czasowe CPI, zyw-
nosci (zarbwno przetworzonej jak i nieprzetworzonej oraz zywnosci ogétem), energii,
CPI po wytaczeniu cen administrowanych, ustug administrowanych sa zintegrowane
w stopniu utamkowym. Natomiast w przypadku inflacji bazowej, towaréw, ustug,
cen administrowanych i energii administrowanej, test sktania sie ku stacjonarnosci ze
zmiang strukturalna.

Warto jednoczesnie zauwazy¢, ze szeregi cen zywnosci (zwiaszcza nieprzetwo-
rzonej) sa szeregami o relatywnie niskim d. Wyniki symulacji Monte Carlo przepro-
wadzonej przez Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006) sugeruja, ze test SB-FDF moze
charakteryzowac si¢ niska mocg wiasnie dla niskich wartosci tego parametru. Dlatego
w przypadku tych szeregdw wyniki moga by¢ obarczone btgdem.
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Dla wigkszosci szeregéw czasowych moment potencjalnej zmiany strukturalnej
wskazany przez test SB-FDF pokrywa sie z wynikami testu Zivota-Adrewsa. W Kilku
przypadkach wskazuje on na obserwacje bardzo zblizone w czasie do tej daty (odda-
lone o 1-2 miesiace). Warto przypomniec, ze kombinacja testu Zivota-Adrewsa i testu
Chowa nie wykazata zmiany strukturalnej w przypadku wskaznikéw cen zywnosci
i cen energii administrowanej.

Przy d zgodnym z wynikami estymacji metoda Whittle’a wyniki testu SB-FDF
potwierdzaja wyniki testu Zivota-Andrewsa (zintegrowanie szeregu w stopniu 1(0)
z uwzgledniong zmiang strukturalng) w przypadku szeregdw czasowych: inflacji bazo-
wej, towardw, ustug i cen administrowanych. Dodatkowo, zgodnie z testem SB-FDF
rowniez energia administrowana jest 1(0) ze zmiana strukturalna.

Dla niektérych szeregdw czasowych wczesniejsza analiza wykazata brak wyste-
powania zmiany strukturalnej. Dlatego do zweryfikowania hipotez o potencjalnej
integracji utamkowej zastosowano dodatkowo dwa komplementarne co do formuto-
wanych hipotez testy: odpowiedniag posta¢ testu FDF oraz test EFDF. Zgodnie z oby-
dwoma testami ceny zywnosci oraz ceny zywnosci nieprzetworzonej powinny by¢
modelowane jako procesy zintegrowane w stopniu utamkowym (pomimo relatywnie
niskich oszacowan parametru d), natomiast ceny energii administrowanej spetniaja
raczej warunki procesu 1(0). W przypadku cen zywnosci nieprzetworzonej obydwa
testy daja sprzeczne odpowiedzi.

W przypadku tych szeregdw czasowych, w ktorych testy wskazaty na prawdopo-
dobng integracje utamkowsg, oszacowano za pomocg metody najwickszej wiarygod-
nosci parametry modelu ARFIMA. W tabeli 5 zamieszczono posta¢ modelu wybrang
na podstawie minimalizacji kryteriow informacyjnych (za decydujace przyjeto BIC).
Oszacowania parametru d (z wyjatkiem zywnosci) nie odbiegaja znaczaco od przy-
blizonych wartosci otrzymanych na potrzeby testu SB-FDF za pomocg estymatora
Whittle’a (por. tabela 4).

Tabela 5.

Posta¢ modelu ARFIMA wybrana na podstawie kryterium BIC w szeregach inflacji zintegrowanych
w stopniu utamkowym

Wskaznik Postac ARFIMA Wartos¢ parametru d oszacowana na peinej prébie
CPI (0,d,0) 0,41
Energia (2,d,2) 0,24
Zywnosé (1,d,0) 0,005
Zyw_przet (1,d,0) -0,26
Zyw_nprzet (1,d,0) -0,16
CPI_bez_adm (0,d,0) 0,41
Ustugi_adm (1,d,0) 0,33

Zrédto: obliczenia wiasne.
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Rysunek 2. Funkcja odpowiedzi na impuls dla modeli AR i ARFIMA(p,d,q)
Zrédto: obliczenia wiasne.

Analiza uporczywosci w ramach proceséw zintegrowanych utamkowo rozni
sie¢ od ujecia stosowanego w przypadku proceséw stacjonarnych. Gadea, Mayoral
(2006) pokazuja, ze proste, skalarne miary uporczywosci, takie jak suma wartosci
parametrow AR, stosowane czesto przy zatozeniu, ze inflacja jest zintegrowana
w stopniu 1(0), nie sa adekwatne do sytuacji, w ktorej inflacja modelowana jest za
pomoca modeli ARFIMA. Dlatego ostatnim elementem analizy jest policzenie funkcji
odpowiedzi na impuls (ang. impulse-response function, IRF)3 pochodzacych z alter-
natywnych modeli: klasy AR oraz ARFIMA dla szeregdw, w ktorych przypadku
uwzglednienie integracji utamkowej jest uzasadnione. Dzieki temu bardziej wyrazny
staje sie¢ wplyw wysokosci parametru d na czas trwania szoku. W przypadku szeregéw
czasowych zintegrowanych utamkowo do poréwnania wykorzystano modele postaci
ARFIMA(p,d,q), opisane w tabeli 5.

Zgodnie z oczekiwaniami, w przypadku wszystkich szeregéw czasowych, dla
ktorych skonstruowano model ARFIMA, impuls w tym modelu wygasa duzo wolnigj
niz w przypadku modeli AR (por. rysunek 2). Wygasanie szoku w tempie wolniej-

3 Funkcje odpowiedzi na impuls dla modeli ARFIMA wygenerowano za pomoca procedury fracirf

w pakiecie Stata.
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szym od wyktadniczego jest charakterystyczng cecha proceséw zintegrowanych
utamkowo.

Dla celéw jednoznacznego poréwnania uporczywosci roznych szeregéw czaso-
wych oraz obserwacje jej zmiany w czasie postuzono si¢ kilkoma miarami skalarnymi.
Poréwnanie poszczeg6lnych szeregdw czasowych przebiega na podstawie zestawienia
wartosci funkcji odpowiedzi na impuls po 3 i po 12 miesigcach od wystapienia szoku
oraz okresu, po jakim wygasa potowa wartosci poczatkowego szoku (HL). Wszystkie
trzy miary zostaty policzone dla pierwszej i ostatniej 9-letniej préby, aby uchwycié
ewentualne zmiany w trwatosci szokow (por. tabela 6). Zmiany zachodzace wewnatrz
proby nie zostaty zaprezentowane aby zwiekszy¢ czytelnosé wynikow.

Wartosci funkcji odpowiedzi na impuls zawarte w tabeli 6 pochodza z dwdch
typdw modeli. Parametry modelu ARFIMA dostgpne sa jedynie dla tych szeregéw
czasowych, ktore w $swietle testu FDF generowane sa przez proces zintegrowany
w stopniu utamkowym. Mimo, ze odpowiedzi na impuls otrzymano réwniez dla
odpowiadajacych im modeli AR, to oceniamy, ze bardziej wiarygodne sa te pocho-
dzace z modelu ARFIMA. Wartosci funkcji IRF w przypadku pozostatych szeregoéw
czasowych policzono wytacznie dla modelu AR. Z poréwnania nasuwajg si¢ naste-
pujace wnioski. Po pierwsze, sktadniki inflacji roznia si¢ znacznie pod katem stopnia
uporczywosci. W pierwszej analizowanej podprébie najwyzsza uporczywoscia cha-
rakteryzuja si¢ szeregi czasowe CPI i CPI_bez_adm. Wyzszy stopien uporczywosci
komponentéw na wyzszym poziomie agregacji moze wskazywa¢ na wystepowanie
efektu agregacji. Relatywnie wysoka uporczywos¢ zarowno w krotkim jak i w dtugim
horyzoncie czasowym, w pierwszej i ostatniej podprobie, cechuje takze szereg cen
zywnosci przetworzonej. Po drugie, z poréwnania wartosci funkcji IRF z pierwszej
i ostatniej podproby mozna wysnu¢ wniosek, ze uporczywos¢ wielu komponentow
inflacji (wszystkich poza szeregami czasowymi zywnosci) w analizowanym okresie
spadia.

Tabela 6.
Zmiana w czasie charakterystyk funkcji odpowiedzi na impuls
Half-life
IRF(3 IRF(12 S
Wskaznik: okno " ®) (12) (w miesiacach):
estymaciji:
AR(p) | ARFIMA(d) | AR(p) | ARFIMA(d) | AR(p) | ARFIMA(d)

1999:1-2007:12 0,099 0,278 0,000 0,130 1 2
CPI

2003:8-2012:7 0,042 0,121 0,000 0,043 1 1

1999:1-2007:12 0,092 . 0,000 . 1
Bazowa

2003:8-2012:7 0,062 . 0,000 . 1

1999:1-2007:12 -0,081 0,118 0,000 0,046 1 1
Energia

2003:8-2012:7 -0,031 0,075 0,000 0,013 1 1
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Tabela 6.
Half-life
IRF(3) IRF(12) . .
Wskaznik: okno (w miesigcach):
estymacji:
AR(p) ARFIMA() | AR(p) ARFIMA() | AR(p) ARFIMA(d)

) 1999:1-2007:12 0,045 0,031 0,000 0,008 1 1
Zywnosé

2003:8-2012:7 0,005 0,058 0,000 0,018 1 1
. 1999:1-2007:12 0,294 0,263 0,007 0,049 2 2
Zyw_przet

2003:8-2012:7 0,126 0,321 0,000 0,046 2 2
) 1999:1-2007:12 0,000 0,033 0,000 0,007 1 1
Zyw_nprzet

2003:8-2012:7 0,000 0,026 0,000 0,006 1 1

1999:1-2007:12 0,134 0,278 0,000 0,130 2 2
CPI_bez_adm

2003:8-2012:7 0,059 0,148 0,000 0,055 1 1

1999:1-2007:12 0,090 . 0,000 1
Ustugi

2003:8-2012:7 0,055 . 0,000 1

1999:1-2007:.12 0,128 . 0,001 1
Towary

2003:8-2012:7 0,032 . 0,000

1999:1-2007:12 0,082 . 0,000 . 1
Admin

2003:8-2012:7 0,436 . 0,040 . 1

1999:1-2007:12 0,088 . 0,000 . 1
Energia_adm

2003:8-2012:7 0,313 . 0,010 . 1

1999:1-2007:12 0,031 0,195 0,000 0,076 1 1
Ustugi_adm

2003:8-2012:7 0,929 0,066 0,744 0,016 29 1

Pogrubieniem zaznaczono posta¢ modelu, ktora lepiej charakteryzuje proces (na podstawie testu FDF).

Zrodto: obliczenia wiasne.

6. PODSUMOWANIE

W artykule podjeto prébe oszacowania stopnia uporczywosci wystepujacej w infla-
cji mierzonej za pomoca wskaznika cen towarow i ustug konsumpcyjnych oraz w jej
sktadowych. W tym celu wykorzystano powszechnie stosowane metody szacowania
uporczywosci bazujace na modelach klasy AR (por. Marques, 2004; Pivetta, Reis,
2007) oraz, alternatywnie, estymacije dtugiej pamieci wystepujacej w analizowanych
szeregach (por. Baillie, 1996; Koop i in., 1997; Kwiatkowski, 1999b).

Z analizy modeli klasy AR wyptywaja nastgpujace wnioski. Po pierwsze, wyste-
puja istotne réznice w uporczywosci, mierzonej za pomoca sumy parametrow AR,
pomiedzy poszczeg6lnymi komponentami inflacji. Najwyzszy stopien uporczywosci
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wystepuje w szeregach zywnosci przetworzonej, inflacji bazowej oraz ustug admini-
strowanych.

Po drugie, w wiekszosci analizowanych szeregéw czasowych wystepuje zmiana
strukturalna, ktéra zbiega si¢ w czasie z procesem wprowadzania celu inflacyjnego
w strategii NBP. Uwzglednienie tej zmiany w modelach sprawia, ze spadek upo-
rczywosci przestaje by¢ istotny, co prowadzi do wniosku, ze obserwowany spadek
uporczywosci mozna przypisa¢ zmianie strukturalnej w $redniej szeregéw czasowych
inflacji.

Biorac pod uwage mozliwos¢ wystepowania dtugiej pamieci w szeregach cza-
sowych inflacji (por. np. Bos, 2001; Gadea, Mayoral, 2006), sprawiajacej ze mode-
lowanie ich za pomoca procesdw AR moze powodowaé obcigzenie szacunkdw
uporczywosci, analizowane szeregi poddano testom na integracje utamkowsg (Dolado,
Gonzalo, Mayoral, 2006 i 2009). Ich wyniki wskazuja, ze dtuga pamigcig charak-
teryzuja sie szeregi czasowe: CPI, zywnosci, energii, ustug administrowanych oraz
CPI bez cen administrowanych. Pozostate szeregi czasowe sa lepiej charakteryzowane
przez modele klasy AR z uwzgledniong zmiang strukturalna.

Dla wymienionych powyzej szeregéw czasowych oszacowano nastepnie parame-
try modelu ARFIMA (p,d,q) i na ich podstawie wygenerowano funkcje odpowiedzi na
impuls. Zestawienie wynikdw dla wszystkich szeregéw z uzyciem najbardziej wiasci-
wego modelu (AR badz ARFIMA) wskazuje na dwa gtdwne wnioski. Pierwszy z nich
mowi o zréznicowaniu komponentow inflacji pod katem obserwowanej uporczywosci
— Najwyzsza uporczywosé mozna zaobserwowaé w przypadku sktadnikéw o duzym
stopniu agregacji: CPI i CPI po wylaczeniu cen administrowanych. Drugi wniosek
dotyczy zmiany uporczywosci inflacji w czasie. Na podstawie poréwnania wynikow
estymacji odpowiednich modeli dla komponentéw inflacji w 9-letnich podprébach
mozna zauwazy¢, ze uporczywosé spadta w badanym okresie.

Wskazane w artykule r6znice w stopniu uporczywosci sktadnikow inflacji sta-
nowia uzyteczna informacj¢ z punktu widzenia prowadzenia polityki pienieznej.
Szczegblnie istotng informacje niesie zaobserwowany spadek uporczywosci wskazni-
kéw cen. Zaprezentowane w artykule metody nie pozwalaja jednak na jednoznaczna
identyfikacje przyczyn zaobserwowanych zmian i réznic pomigdzy uporczywoscia
poszczeg6lnych komponentéw. Z punktu widzenia dalszych badan nad uporczywoscia
inflacji i jej komponentow, ciekawym zagadnieniem jest wskazanie zrodet tych rdznic
na drodze analizy w klasie modeli strukturalnych.

Katarzyna Hertel — Narodowy Bank Polski,
Agnieszka Leszczyrnska — Narodowy Bank Polski i Uniwersytet £6dzki
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ZALACZNIK
Tabela 7.
Wskazniki cen wykorzystane w badaniu oraz ich udziat w koszyku CPI

, . . . Waga w koszyku

Wskaznik CPI i jego komponenty Uzywany skrot CPI w 2012 1. [%]
Wskaznik cen towarow i ustug konsumpcyjnych: CPI 100,0
— Inflacja po wytaczeniu cen zywnosci i energii Bazowa 58,2
Ustugi Ustugi 28,6
Towary Towary 29,6
— Zywnos¢ i napoje bezalkoholowe Zywnosé 24,2
Zywnos¢ przetworzona Zyw_przet 13,5
Zywnosé nieprzetworzona Zyw_nprzet 10,7
— Energia Energia 17,6

oraz:

Wskaznik cen towarow i ustug konsumpcyjnych: CPI 100,0
— CPI po wytaczeniu cen administrowanych CPI_bez_adm 86,0
— Ceny administrowane Admin 14,0
Energia administrowana Energia_adm 9,4
Ustugi administrowane Ustugi_adm 4,6

Zrodto: obliczenia wiasne na podstawie danych GUS.
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UPORCZYWOSC INFLACIJI | JE] KOMPONENTOW
— BADANIE EMPIRYCZNE DLA POLSKI

Streszczenie

Artykut porusza kwestie uporczywosci szeregéw czasowych inflacji i jej komponentéw (11 indek-
sow cen), ktdra wplywa na szybkos¢ powrotu do réwnowagi po ustgpieniu szoku. W tym celu wyko-
rzystano powszechnie stosowane metody szacowania uporczywosci: bazujace na modelach klasy AR
(por. Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007) oraz, alternatywnie, estymacje dtugiej pamieci wystepujacej
w analizowanych szeregach (por. Baillie 1996; Koop i in., 1997). Wyboru pomiedzy dwoma klasami
modeli dokonano na podstawie wynikéw testow klasy FDF (Dolado, Gonzalo, Mayoral, 2006). W drodze
eksperymentu polegajacego na estymacji modeli w przesuwanym oknie estymacji zbadano takze zmiane
uporczywosci w czasie. Wyniki wskazuja, ze w analizowanym okresie nastapit spadek uporczywosci
wiekszosci szeregow czasowych inflacji, za co w wigkszosci odpowiada zmiana strukturalna, ktéra
pokrywa si¢ z okresem wprowadzania i modyfikowania strategii polityki pieni¢znej w Polsce.

Stowa kluczowe: uporczywos¢ inflacji, zdezagregowane wskazniki cen, dtuga pamigé, test FDF

INFLATION PERSISTENCE AT DISAGGREGATED LEVEL
— EMPIRICAL STUDY FOR POLAND

Abstract

The paper aims to evaluate inflation persistence at a disaggregated level. The measures of inflation
persistence used in the exercise rely solely on time series methods of AR and long memory models (cf:
Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007; Baillie, 1996) and are applied to Polish CPI and its 11 components.
The choice between those two frameworks has been based on the results of the FDF test (Dolado,
Gonzalo, Mayoral, 2006). The second part of the study consisted in investigation of the dynamics of
persistence. An experiment of rolling window regressions revealed a decrease in the persistence of most
of the price indices. A plausible source of the decline was a structural change, which occurred during the
introduction of direct inflation targeting by the monetary authorities in Poland.

Key words: inflation persistence, disaggregated price indices, long memory, FDF test






