INSTYTUT BADAN STRUKTURALNYCH

Adaptacyjno$é gospodarki polskiej do szokéw
makroekonomicznych

INSTYTUT BADAN STRUKTURALNYCH

Maciej Bukowski, Grzegorz Koloch, Piotr Lewandowski

www.ibs.org.pl



Wprowadzenie

W przeciggu ostatnich dwoch dekad Polska i inne kraje Europy Srodkowo-
Wschodniej w tym zwlaszcza panstwa NMSS8!, dokonaly transformacji od
gospodarki centralnie planowanej do gospodarki rynkowej i zintegrowaly
sie w system gospodarki $wiatowej. Z czasem poczatkowe, specyficzne dla
szoku transformacyjnego cechy charakterystyczne ich gospodarek ustepowaty
na znaczeniu prawidlowos$ciom i procesom makroekonomicznym typowym
dla panstw rozwinietych. W szczeg6lnosci, zmiany na rynkach pracy kra-
jow regionu, poczatkowo odzwierciedlajace dostosowania struktury gospo-
darczej do wymagan rynkowych, stopniowo w coraz wiekszym stopniu de-
terminowane byly przez zaburzenia makroekonomiczne oraz konwergencje
obudowy instytucjonalnej rynkéw pracy do rozwigzan obserwowanych w kra-
jach Europy Zachodniej. Od roku 1996, gdy pierwotny szok transformacyjny
spadku produktu i zatrudnienia w krajach NMS8 zostal zaabsorbowany,
doswiadczyly one oscylacji dynamiki tempa wzrostu gospodarczego oraz wa-
han pozioméw zatrudnienia i bezrobocia. Przy tym, cho¢ oscylacje te byty w
znacznej mierze skoordynowane pomiedzy rozwazanymi krajami, w poszczegdl-
nych z nich nastepowaly wokoét nieco innych przecietnych wielkosci §red-
niookresowych, a ponadto miaty zréznicowana gltebokosé.

W szczegdlnoscei, Polska w latach 1999-2006 wyrédzniata sie jako kraj o
najwyzszej stopie bezrobocia oraz wskazniku zatrudnienia nie tylko w ra-
mach grupy NMSS, lecz rowniez w Unii Europejskiej (UE25), cho¢ jeszcze
w roku 1997 wielkosci tych wskaZnikow w Polsce bylty zblizone do $red-
niej dla NMSS8. Z kolei poprawa sytuacji na polskim rynku pracy w latach
2003-2007 pozwolita na osiagniecie najwyzszego poziomu wskaznika zatrud-
nienia i najnizszej stopy bezrobocia od roku 1998, a takze na znaczne zni-

welowanie dystansu wzgledem pozostatych krajéow europejskich pod katem

INMSS8: Czechy, Estonia, Litwa, Lotwa, Polska, Stowacja, Stowenia, Wegry.



bezrobocia i pewne domkniecie luki pod katem zatrudnienia (por. Bukowski,
Koloch, Lewandowski, 2007). Zroznicowanie ewolucji rynkéw pracy kra-

jow NMSS8, czy tez innymi stowy, pewna odmienno$é¢ Polski w tym zakre-

sie, mogla by¢ spowodowana zréznicowaniem sekwencji (charakteru i sity)
szokéw makroekonomicznych dotykajacych te gospodarki na przestrzeni lat
1996-2007, jak tez odmienna zdolnoscig absorpcji tych zaburzen przez poszczegdlne
z nich.

Dla sytuacji na rynku pracy istotna role odgrywaja réwniez instytucje
rynku pracy. Jednak za wahaniami zatrudnienia i bezrobocia w horyzoncie
cyklu koniunkturalnego, a za takie nalezy uznaé zarysowane powyzej procesy
na polskim rynku pracy, stoja z reguly czynniki o charakterze makroeko-
nomicznym (por. Blanchard, 2005), natomiast instytucje determinuja z jed-
nej strony $redniookresowe wielkosci zatrudnienia i bezrobocia (por. La-
yard, Nickell, Jackman, 1991; Nickell, Nunziata, Ochel, 2005), za$ z drugiej
- glebokos¢ i trwalosé szokéw na danym rynku pracy (por. Blanchard,
Wolfers, 2000; Bassanini, Duval, 2006). W nieniejszym opracowaniu pode-
jmujemy probe identyfikacji zaburzeni, ktére wywarty najwickszy wplyw na
zmiany sytuacji na rynku pracy w Polsce i pozostatych krajach NMS8 w lat-
ach 1996-2007, oraz oszacowania parametrow reakcji poszczegdlnych rynkow
pracy na konkretne zaburzenia makroekonomiczne. Wyr6zniamy przy tym,

konwencjonalnie, szoki:
e podazowe (produktywnosci, podazy pracy i szoki cenowe);

e popytowe (zaburzenia popytu zagranicznego na dobra krajowe oraz

szoki popytu na prace).

Z kolei w powstajacej rownolegle pracy Lewandowski, Koloch, Regulski (2008)
rozwijaja analize podjeta w niniejszym artykule, na jej podstawie proponu-
jac dla gospodarek rozwazanej grupy miary elastycznosci, czyli zdolnosci do
absorpcji poszczegdlnych szokéw, oraz analizuja powiazania miedzy elasty-
cznodcig, a ksztaltem zaplecza instytucjonalnego rynku pracy oraz rynku
doébr w tych krajach.

W celu odpowiedzi na postawione pytania badawcze postugujemy sie
ekonometrycznym strukturalnym wektorowym modelem korekty btedem (SVECM).
Zastosowanie wektorowych modeli autoregresyjnych do analizy dynamicznych

zaleznosci na rynku pracy wywodzi sie od Blancharda, Quah (1989), ktorzy



estymujac model ztozony z dwoch zmiennych - tempa wzrostu realnego pro-
duktu i stopy bezrobocia w gospodarce amerykanskiej - oszacowali znacze-
nie agregatowych szokéw podazowych oraz popytowych dla historycznych
ewolucji obu tych zmiennych. W kolejnych artykutach podejmowano préby
doprecyzowania interpretacji zaburzen identyfikowanych w danych (Gamber,
Joutz, 1993) oraz rozszerzenia zakresu analizy dzieki rozbudowaniu modelu o
inne zmienne makroekonomiczne, w szczegdlnosci wynagrodzenia, co zapro-
ponowali Jacobson, Vredin, Warne (1993). Poczawszy od tej pracy, identy-
fikacje szokow zapewniano poprzez strukturalizacje modelu VAR w oparciu
o prosty teoretyczny model rynku pracy i débr. Model SVAR dla czterech
zmiennych - produktu na pracujacego, wynagrodzen realnych, zatrudnienia
i bezrobocia - w ktéorym restrykcje identyfikujace wyprowadzono ze styli-
zowanego modelu, dla gospodarki hiszparnskiej oszacowali Dolado, Jimeno
(1997), zas dla 16 gospodarek OECD - Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido
(2000). Jacobson, Vredin, Warne (1997) wyestymowali natomiast dla trzech
krajow skandynawskich analogicznie skonstruowany model rynku pracy, jed-
nak z niestacjonarnoscia (pewnych) analizowanych zmiennych radzac sobie
nie poprzez uwzglednienie w modelu ich przyrostéow, lecz dzieki wykorzys-
taniu modelu klasy VECM. Podobng specyfikacje prezentujg dla Niemiec
Bruggemann (2003), a dla Kanady - Breitung, Bruggemann, Lutkepohl (2004).
W niniejszym artykule prezentujemy model SVECM czterech zmiennych
realnych,? skonstruowany w sposob nawiazujacy do wskazanych powyzej
artykutow i oszacowany dla gospodarki polskiej oraz pozostalych krajow

NMSS8. Proponujemy przy tym trzy gtéwne innowacje:

e Model estymujemy z wykorzystaniem technik panelowych, umozliwia-
jacych poprawe wiarygodnosci oszacowan, ktora w przypadku modeli
estymowanych odrebnie dla poszczegolnych krajow NMSS8 jest relaty-
wnie niska, z tytulu (nadal) krotkich szeregow czasowych dostepnych

dla tych krajow;

e W modelu uwzgledniamy ezplicite wahania popytu zagranicznego, w
szczegbdlnosci ze strony krajéow UE1S oraz WNP, bedacych gltéwnymi

partnerami handlowymi krajow NMS8 w rozwazanym okresie, co pozwala

2Produkt na pracujacego, wynagrodzenia realne, wskaznik zatrudnienia i wskaznik
bezrobocia.



na odseparowanie wpltywu szokow zewnetrznych oddziatujacych na anal-

izowane gospodarki;

e Zestaw restrykcji identyfikujacych strukturalng reprezentacje modelu
VECM uzyskujemy na podstawie prostego modelu réwnowagi ogélnej

(DSGE) z niedoskonale konkurencyjnym rynkiem pracy.

Analiza adaptacyjnosci gospodarki polskiej do szokéw makroekonomicznych
w oparciu o estymacje panelowe dla grupy NMSS8 jest zdaniem autoréw uza-
sadniona i korzystna po pierwsze dlatego, ze oszacowania panelowe, wyko-
rzystujace informacje zawarta w przekroju krajow doswiadczajacych podob-
nych ewolucji systemu rozwazanych zmiennych makroekonomicznych, umozli-
wiaja zwiekszenie precyzji szacunku odpowiednich parametréw charakteryzu-
jacych gospodarke Polski. Po drugie, adaptacyjnosé rynkéw, rozumiana jako
zdolno$é powrotu do réwnowagi po wystapieniu zaburzeni, jest w praktyce
konceptem relatywnym i moze by¢ oceniana jedynie w odniesieniu do adap-
tacyjnosci gospodarek innych niz rozwazana, a doswiadczajacych analog-
icznych szokow.3 Zblizona historia szokéw zewnetrznych, w gléwnej mierze
zwigzanych z wahaniami koniunktury $wiatowej, oraz przeksztalcen insty-
tucjonalnych (okreslajacych otoczenie makroekonomiczne, w ktorym real-
izuja sie szoki krajowe) w krajach NMSS8, pozwala uznaé je za relatywnie
jednorodna grupe, stanowiaca de facto jedyna mozliwg homogeniczng grupe
odniesienia dla gospodarki polskiej.

Struktura artykutu jest nastepujaca. Rozdzial pierwszy prezentuje prosty
model réwnowagi ogdlnej z frykcjami na rynku pracy, stanowiacy teorety-
czny fundament dla katalogu ditugookresowych restrykeji identyfikujacych
modelu SVECM. W rozdziale tym omawiamy réwniez wykorzystane szeregi
czasowe 1 ich wlasnos$ci pod katem stacjonarnosci. W rozdziale drugim
prezentujemy funkcje reakcji gospodarek NMS na szoki strukturalne oraz

dekompozycje wariancji agregatoéw ich rynkoéw pracy w oparciu o oszacowany

3Perspektywa taka jest powszechna w ekonomii pracy poczawszy od prac analizuja-
cych absorpcje szokéow naftowych przez rynki pracy krajow OECD (por. Blanchard,
Summers, 1986, Bean, 1994), przez badania zréznicowania miedzynarodowego sytuacji
na rynku pracy w ostatnich dekadach ubieglego wieku (por. Layard, Nickell, Jackman,
1991, Blanchard, Wolfers, 2000), az po pdzniejsze artykuly syntezujace ustalenia w tym
obszarze (Blanchard, 2005) oraz najnowsze prace empiryczne (Bassanini, Duval, 2006,
OECD, 2006). Przyjmuje si¢ ja rowniez w analizach wplywu sztywnosci rynku pracy
na inne zagadnienia makroekonomiczne, np. mechanizmy transmisji polityki monetarnej
(por. Drew, Kennedy, Slock, 2004).



model. W rozdziale trzecim omawiamy symulacje modelu, w postaci hipote-
tycznych trajektorii rynkéw pracy NMS8 w latach 1996-2007 przy zalozeniu
nie wystepowania pewnych szoké6w makroekonomicznych w wybranych mo-
mentach analizowanego okresu. Pozwala to oceni¢ wzgledna role poszczegdl-
nych szokow dla rzeczywistych, obserwowanych w latach 1996-2007, ewolucji
rynku pracy Polski i pozostatych krajow grupy NMSS8. Przeprowadzajac te
eksperymenty zwracamy szczegdlng uwage dla roli sztywnosci wynagrodzen
dla intensyfikacji/niwelowania skutkow szokéw popytowych na rynku pracy
w Polsce i pozostalych krajach NMS8. Artykul wieniczy podsumowanie,
za$ w dodatkach prezentujemy wyprowadzenie zastosowanej procedury esty-
macji oraz funkcje reakcji na impuls wraz z przedziatami ufnosci uzyskanymi

poprzez symulacje bootstrap.



Rozdzial 1

Model teoretyczny rynku pracy

1.1 Wprowadzenie

Sednem niniejszego badania jest identyfikacja szokéw strukturalnych, jakie
oddziatywaly na rynki pracy krajow NMS8 w latach 1996-2007, oraz kwanty-
fikacja adaptacyjnosci do tych szokéw gospodarek Polski i pozostatych kra-
jow regionu. Wyodrebnienie tych szokéw w modelu empirycznym wymaga
nalozenia szeregu dlugo- i krotkookresowych restrykeji identyfikujacych. W
tym rozdziale prezentujemy prosty, teoretyczny model gospodarki, klasy
DSGE, z niewalrasowskim rynkiem pracy, ktorego zadaniem jest wskazanie
katalogu potencjalnych restrykcji dtugookresowych, ktére moga postuzyé
do identyfikacji szokéw strukturalnych w modelu SVECM. Ostatecznego
wyboru restrykcji dtugookresowych z tego katalogu dokonujemy w rozdziale
nastepnym po przeprowadzeniu niezbednych testéw stacjonarnosci oraz liczby
wystepujacych relacji kointegrujacych.

Wyznaczenie wachlarza mozliwych dtugookresowych restrykcji identy-
fikujacych w oparciu o teoretyczny model rynku pracy ma dobre oparcie w lit-
eraturze. Co do zasady postepujemy w tym wzgledzie podobnie co m.in. Ja-
cobson, Vredin, Warne (1997), Dolado, Jimeno (1997), Balmaseda, Dolado,
Lopez-Salido (2000), ktorzy konstruujac modele wektorowej autoregresji do
tego celu positkuja sie matymi modelami rynku pracy. W odréznieniu od
tych autoréw, nie postugujemy sie jednak modelem ad-hoc tj. niewielkim
modelem wielor6wnaniowym, w ktérym wzajemne relacje miedzy poszczegdl-

nymi zmiennymi? sa de-facto postulowane, lecz w pelni strukturalnym mod-

1A wtasciwie, miedzy logarytmami zmiennych.



elem teoretycznym, w ktérym zaréwno gospodarstwa domowe, jak i firmy,
dokonuja optymalnych wyboréw przy zadanych ograniczeniach, w sposoéb
umozliwiajacy ustalenie rownowagi na poszczegdlnych rynkach. Model teo-
retyczny zostal skonstruowany w ten sposoéb by istniala bezposrednia ko-
respondencja miedzy jego zmiennymi a zmiennymi modelu empirycznego
bedacego podstawowym przedmiotem niniejszego opracowania. Dzieki temu
dhugookresowe wlasnosci modelu DSGE tzn. dtugookresowa reakcja poszczegol-
nych jego zmiennych na wystepujace w modelu szoki, pozwalaja na bezposred-
nie narzucenie na model SVECM odpowiednich dtugookresowych restrykeji
identyfikujacych. Pozwala to naszym zdaniem na znacznie lepsze powigzanie
modelu empirycznego z fundamentem teoretycznym wspotczesnej makroekonomii
jaki tworza stochastyczne, dynamiczne modele rownowagi ogélnej, a przez to
precyzyjniejsze wyznaczenie odpowiednich restrykeji identyfikujacych, niz to
bytoby mozliwe gdyby punktem wyjscia byt wieloréwnaniowy model ad-hoc.
Dodatkowe uzasadnienie oparcia specyfikacji modelu empirycznego VECM
na modelu DSGE wynika z formalnego zwiazku laczacego obie klasy mod-
eli. Czytelnika zainteresowanego formalnym przedstawieniem korespondencji
miedzy postacia zredukowana modelu klasy DSGE a reprezentacjg VAR pro-
cesu stochastycznego odsytamy do pracy Ravenna (2007).°

1.2 Struktura modelu

Prezentowany maly, strukturalny model gospodarki i rynku pracy jest ogranic-
zony do sfery realnej tzn. nie rozpatrujemy w nim pienigdza. Jest to
uzasadnione tym, ze takze bedacy gléwnym przedmiotem artykutu model
SVECM jest sformutowany w terminach realnych.® Prezentowany model
DSGE roézni sie od podstawowego modelu realnego cyklu koniunkturalnego
(RBC) uwzglednieniem mechanizmu poszukiwan i dopasowari na rynku pracy,

wprowadzonego do literatury przedmiotu przez Mortensena i Pissaridesa

SRavenna (2007) prezentuje takze katalog, dosé restrykcyjnych, zalozen, przy ktorych
zadane przeksztalcenie istnieje. Nalezy podkreslié¢ ograniczenia takiego postepowania.
Po pierwsze, log-liniowa reprezentacja modelu DSGE stanowi tylko jego aproksymacje w
otoczeniu stanu ustalonego, po drugie rzutowanie postaci zredukowanej takiego modelu
na przestrzen procesow VAR nie musi oznaczaé projekcji na proces skonczonego rzedu.

5Specyfikowanie modelu SVECM w postaci realnej jest standardows, procedura, por.
Blanchard, Quah (1989), Gamber, Joutz (1993), Jacobson, Vredin, Warne (1993), Bal-
maseda, Dolado, Lopez-Salido (2000), Amisano, Serati (2002), Bruggemann (2003), Bre-
itung, Bruggemann, Lutkepohl (2004).



(1994). Mechanizm ten pozwalajac na modelowanie bezrobocia, ktére na
doskonale konkurencyjnym rynku pracy, wtasciwym dla modelu RBC, nie ist-
nieje, wyznacza gtéwny nurt wspolczesnej teorii ekonomii w obszarze rynku
pracy. Podaz pracy jest w modelu egzogeniczna.”

Modelowana gospodarka sktada sie z gospodarstw domowych maksymal-
izujacych dozywotniag oczekiwang uzytecznosé z konsumpcji i czasu wolnego

w postaci

Up=FEo Yy 8" [Nfu(cf, 1 — h§) + Upulc, 1 — hi')]
=0

gdzie Nf jest liczba os6b pracujacych, a U, liczba oséb bezrobotnych. Jesli
N; oznacza catkowita, ekstensywna podaz pracy, ktora w stanie ustalonym

normalizujemy do jedynki. Zakladamy, ze rynek pracy sie oczyszcza tzn.
Nf+U; =N, Ny =&

gdzie &) jest szokiem podazy pracy, o ktorym zaktadamy, ze w stanie ustalonym
jest réwny zero. Z kolei ¢f i ¢ oznaczaja konsumpcje zatrudnionego i
bezrobotnego czlonka gospodarstwa domowego, zas h{ oraz h sa liczbami
godzin po$wiecanymi odpowiednio na prace lub jej poszukiwanie. Maksymal-

izacja dozywotniej uzytecznosci odbywa sie w obecnosci ograniczeri postaci

At —|—NteC§ + Utcg = At_l(l —|—’r’t_1) —|—Nte X Wt X hf —|—Ht —|—¢ X V;g X Wt
te = (1 — 56) X Nte_l + (I)thg_lUt

gdzie A; jest (w rownowadze rownym zero) stanem oszczednosci netto gospo-
darstwa domowego, oprocentowanych wzgledem pozbawionej ryzyka stopy
r¢. Z kolei W; oznacza godzinowa ptace, II; jest zyskiem transferowanym
z sektora przedsiebiorstw (gospodarstwa domowe sa wlascicielami firm), zas
czynnik, ¥ x Vy x W3, oznacza koszty utworzenia wakatow przez firmy, przekazy-
wane przez nie gospodarstwom domowym.® Zauwazmy, ze w naszej specy-

fikacji catkowite dochody z pracy gospodarstwa domowego wynosza, N/ X

"Egzogeniczna podaz pracy jest typowa dla spotykanych w literaturze modeli DSGE z
niewalrasowskim rynkiem pracy. Wyjatkowym przykltadem modelu endogenizujacego nie
tylko decyzje o zatrudnieniu i bezrobociu, lecz takze decyzje o wielkosci zgtaszanej podazy
pracy na poziomie gospodarstwa domowego, jest duzej skali model DSGE opisany w pracy
Bukowski, Dyrda, Kowal (2008).

8 Alternatywnie, co jednak jest mniej uzasadnione interpretacyjnie, mozna zalozyé, ze
P X Vi x Wy jest kosztem utraconych mozliwosci, zmniejsza wigc produkt finalny Y; w
réwnaniu bilansowym Y; = C; + ;.



Wy x hf + ¢ x Vi x W;. Sktadaja sie na nie dochody osiagane z pracy
przy produkcji dobra finalnego oraz dochody z dodatkowej pracy wynika-
jacej z obshugi otwieranych w firmie wakatow (por. nizej). Parametr o,
oznacza egzogeniczng stope destrukcji miejsc pracy w firmach, zas ®; jest
prawdopodobienistwem podjecia zatrudnienia przez osobe poszukujaca pracy
z jednostkows intensywnoscia, ktére to prawdopodobienistwo jest z punktu
widzenia pojedynczego bezrobotnego niezalezne od jego indywidualnej de-
cyzji. Zmiennymi sterujacymi gospodarstwa domowego sa, hi', Nf, cf, cf
oraz A;. Ekstensywna podaz pracy, hy, ustalana jest w drodze negocjacji
Nasha z firmami (por. nizej).

Druga strone rynku pracy tworza firmy, bedgce wlascicielami kapitatu
K i postugujace sie funkcja produkeji Coba-Douglasa przy maksymalizacji

zdyskontowanego zysku postaci

)
Iy = Eo » AL
t=0

gdzie A! jest tzw. pricing kernel indukowanym przez preferencje gospo-
darstwa domowego co odzwierciedla obserwacje, ze to gospodarstwa domowe
sg wlascicielami firm.

Maksymalizujac zysk, firma podejmuje decyzje o naktadach inwesty-
cyjnych, I, intensywnym popycie na prace, Ntd oraz liczbie otwieranych

wakatow V;, biorac pod uwage nastepujace ograniczenia budzetowe
I, = PY; — NEWSW, — I —4p x V; x W,
Yy = o8 x Ky (N h)'
Ky =(1—01)Ki1+ 1
NE=(1-06)x N, +0,V,_,
gdzie, W, jest zewnetrznym z punktu widzenia pojedynczej firmy praw-

dopodobieristwem zapehienia jednego wakatu, zas, £, jest, przesuwajacym

funkcje produkcji modelowanego przedsiebiorstwa, szokiem technologicznym.

Firma ponosi koszt utworzenia wakatow - 1) X —i— X N,fihf X Wy - pro-

Nihg
porcjonalny do iloczynu liczby zgltaszanych ofert pracy przypadajacych na
jedna roboczogodzine wykonywana w przedsiebiorstwie - N‘f;the - oraz kosztu
t "t

oplacenia tej dodatkowej pracy - NEh§ x W;. Zakladamy wiec, ze ustugi

posrednictwa pracy sa pracochtonne, a czynnik, ¢ x V;, jest wyrazony w



osobogodzinach niezbednych do utworzenia jednego wakatu. Numeraire w
modelowej gospodarce stanowi cena dobra finalnego, P;, bedgcego takze do-
brem konsumpcyjnym i inwestycyjnym.? Ustalamy ja na poziomie P, = 1.
Negocjacje dotyczace ptacy i wymiaru godzinowego czasu pracy, odby-
waja sie miedzy bezrobotnymi a przedsiebiorstwami i toczone sa zgodnie z
mechanizmem Nasha. Zadaniem negocjacji jest sformutowanie kontraktu,
okreslajacego oczekiwany godzinowy wymiar pracy oraz place w okresie
nastepnym. Obie strony daza do zmaksymalizowania catkowitej nadwyzki
z zawartej umowy. Niech, odpowiednio, nadwyzka gospodarstwa domowego
z posiadania dodatkowego zatrudnionego (mierzona w jednostkach dozywot-
niej uzytecznosci), I'y, oraz nadwyzka firmy zwiazana z zapelieniem wakatu

dzieki zatrudnieniu dodatkowego pracownika 3; zdefiniowane beda nastepu-

jaco:

 OEUy

_ OEIIY
ONg ’ ‘

r 5
! LT oNg

Maksymalizacja nadwyzki przez obie strony negocjacji bierze pod uwage
warunki pierwszego rzedu, wynikajace z indywidualnych zagadnieri opty-
malizacji firmy i gospodarstwa domowego wzgledem odpowiednio: (i) poza-
danego przez gospodarstwo domowe poziomu zatrudnienia, Nf, oraz (ii)
zgaszanego przez firmy popytu na prace N{. Dodatkowo uwzglednia ona
wptyw, jaki zmiana ptac i godzinowego wymiaru pracy odniesie dla kon-
sumpcji gospodarstwa oraz zysku firmy, a posrednio takze na poziom uzytecznosci
0so6b pracujacych i gospodarstw domowych jako wtascicieli firm. Problem op-
tymalizacyjny zwigzany z negocjacjami miedzy pracodawca a pracownikiem

mozna wiec zdefiniowaé nastepujaco

max Tt (Pt N Zt)

Wi, h§
p.w.
AEU,
Pt _ 0 60
ON
OF, I
Y, = —
ON

9Zakladamy wiec istnienie liniowej technologii przeksztalcajacej dobro finalne, Y; w
dobro konsumpcyjne, C; lub inwestycyjne, I;.

10



gdzie
T, = (pt)\t)ff"(gt)l—ﬁfv

jest, zdefiniowana w jednostkach uzytecznosci gospodarstwa domowego (co
zapewnia cena cien \;), faczna nadwyzka z zawartego kontraktu pary pracownik-
pracodawca, przy czym zmienna &}V odpowiada za wzgledna sile negocja-
cyjna pracownikéw wobec pracodawcéw. Wahania tej sity mozna traktowaé
jako, ortogonalne wzgledem szoku technologicznego, zaburzenia do procesu
ustalania ptac, a wiec w kategoriach szokéw wynagrodzen.

Dopetnieniem rynku pracy jest mechanizm posrednictwa pracy ujety za

Mortensenem, Pisaridesem (1994) w prosta forme funkcji Coba-Douglasa:
My = & (V) (U

ktora liczbe zapelnionych miejsc pracy M; wiaze z liczba otwartych przez
firmy wakatow V; i liczba oséb bezrobotnych poszukujacych pracy Uy, przy
czym parametr 6 kontroluje wzgledng wage obu czynnikéow. Zmienna M,
pozwala na zdefiniowanie prawdopodobienstw zapelienia jednego wakatu,
W,, oraz znalezienia pracy przez jednego bezrobotnego, ®;

Mt Mt
 —
t Ut

Szok &M, w stanie ustalonym réwny 0, moze by¢ interpretowany jako szok
popytowy na rynku pracy - odpowiada on bowiem za przesuniecia krzywej
Beveridge’a wzgledem uktadu wspotrzednych (U, V).

Domknieciem modelu jest specyfikacja proceséw stochastycznych steru-
jacych (i) poziomem technologii, &), (ii) ekstensywna podaza pracy, &V, (iii)
popytem na prace, M, oraz (iv) sila przetargowa firm w negocjacjach pta-
cowych, &V. Zakladamy, ze dla X € {Y,N, M, W} kazdy z tych procesow

zadany jest przez proces autoregresji pierwszego rzedu w formie:
X X X
& =px&io1te

gdzie zaburzenie €% jest pochodzi z rozkladu normalnego o wartosci oczeki-
wanej pyx 1 odchyleniu standardowym ox, przy czym dla ustalenia uwagi

przyjmujemy, ze puy = pr = par = 0, za$ uw = 0.5. Oznacza to, ze w stanie
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ustalonym poziom technologii, podaz i popyt na prace sa znormalizowane do

1, a sita przetargowa pracownikéow i pracodawcow sa sobie rowne.!?

Tak sformutowany model gwarantuje oczyszczanie sie rynkéw dobr i pracy

tj. spelnienie réwnan
Y, =Ci+ I Nf = N{ N; = N + U,

przy czym spelnienie dwoch pierwszych tozsamosci mozliwe jest dzieki odpowied-
niemu ustaleniu sie ptac W;. Z kolei trzecie réwnanie zachodzi na mocy
definicji bezrobocia. Oczyszcza sie tez rynek aktywoéw na mocy warunku,

A; = 0, co pozwala ustali¢ stope procentowsg r;.

1.3 Dtlugookresowe wlasnosci modelu

Zauwazmy, ze model DSGE ograniczyliSmy do sfery realnej gospodarki, a
poziom cen w modelu, P, jest staly i rowny 1. Pozwala to nam okresli¢ w

modelu nastepujace zmienne:

Zachodzi bezposrednia odpowiednio$¢ miedzy tymi zmiennymi oznaczaja-

cymi logarytmy:
e Ip; - realnego produktu na pracujacego (produktywnosci pracy),
e ¢; - odsetka pracujacych w populacji (wskaznika zatrudnienia),
e u; - odsetka bezrobotnych w populacji (wskaznika bezrobocia),
e w; - placy realnej pobieranej przez jednego pracujacego,

a ich empiryczng reprezentacja w postaci zmiennych modelu SVECM, ktore

wskazaliSmy we wprowadzeniu, a ktérych sposdéb pomiaru prezentujemy w

10Przyjecie innych wartosci §rednich tych szokéw nie wplywa na interesujace nas wias-
nosci modelu w dtugim okresie, ktore zachowane sa dla wszystkich niegenerycznych kom-
binacji poszczegélnych parametrow.
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kolejnym rozdziale. Tym samym dlugookresowe zachowanie tych zmiennych

w modelu DSGE w odpowiedzi na szoki: (i) technologiczne /produktywnosci

(&)), (ii) podazy pracy (£}Y), (iii) popytu na prace (¢M) oraz (iv) negocjacji

ptacowych (§tW ), pozwala na bezposrednie natozenie na model SVECM dtu-

gookresowych restrykeji identyfikujacych. Propagacja wymienionych szokdéw

w modelu zalezy od stopnia autokorelacji procesow &~ dla X € {Y, N, M, W}.
7Z konstrukcji modelu wynika, ze jeli px < 1, to dane zaburzenie po odpowied-
nio dlugim okresie wygasa tj. model powraca do stanu ustalonego. Jak

wskazuja m.in. Jacobson, Vredin, Warne (1993) i Balmaseda, Dolado, Lopez-

Salido (2000), liczba dlugookresowych restrykeji strukturalnych naktadanych

na model VECM powinna byé spojna z wlasno$ciami analizowanych sz-

eregbw pod katem stacjonarno$ci w danej probie, oraz z liczba zidenty-

fikowanych relacji kointegrujacych.!! Wyniki zaprezentowane w kolejnym

rozdziale wskazujg na niestacjonarnos¢ wszystkich czterech analizowanych

zmiennych oraz wystepowanie jednej relacji kointegrujacej. Dlatego tez w

tym miejscu przyjmujemy, ze py = pr, = pym = pw = 1.

Na Rysunku 1.1 przedstawiono kolejno reakcje na wyréznione szoki in-
teresujacych nas (wyrazonych w logarytmach) zmiennych tzn. (i) produktu
na pracujacego, Ip;, (i) wskaznika zatrudnienia, e, (iii) wskaznika bezrobo-
cia, u, oraz (iv) realnego wynagrodzenia na jednego pracownika, wy. Jak
widaé na rysunku, zgodnie z modelem w dlugim okresie w reakcji na per-
manentny szok technologiczny tj. trwaly wzrost, £}, trwale rosna produk-
tywnosé i wynagrodzenia, za§ odchylenia bezrobocia i zatrudnienia od stanu
ustalonego malejg do zera. Z kolei w odpowiedzi na permanentny wzrost
sity przetargowej pracownikéw tj. wzrost, 52/‘/ , nastepuje jedynie przejs-
ciowa reakcja produktu na pracujacego i ptac realnych oraz trwale zmiany
w bezrobociu i zatrudnieniu. Duzieje sie tak dlatego, ze szok ten indukuje
wzrost stawki godzinowej ptacy, Wi, przy jednoczesnym obnizeniu liczby
wakatow oferowanych przez firmy, V;. W rezultacie, oba sktadniki deter-
minujace przecietna place realng réwnowaza sie w dtugim okresie, tak, ze
catkowity dochéd z pracy na zatrudnionego powraca do stanu ustalonego,

cho¢ jednoczesnie liczba pracujacych jest mniejsza, a liczba bezrobotnych

1Jesli w modelu VECM wystepuje K zmiennych M > 0 relacji kointegrujacych, to
liczba szokéw, ktoére potencjalnie moga wplywaé na uktad permanentnie moze wynosié co
najwyzej K — M, por. Lutkepohl (2007).
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Rysunek 1.1: Reakcja modelu DSGE na szoki permanentne
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linia ciggla — produkt na pracujacego Ip:; linia przerywana — wskaznik zatrudnienia ey;

linia z kropka — wskaznik bezrobocia w¢, linia z trzema kropkami — wynagrodzenia w.

wieksza niz w sytuacji wyjsciowej. Kolejnym rozpatrywanym szokiem jest
trwale podniesienie podazy pracy poprzez permanentny wzrost f{v . Model
przewiduje, ze w reakcji na ten szok w dtugim okresie nie dochodzi do zmian
zadnej z prezentowanych zmiennych. Dzieje sie tak dlatego, ze liczba zatrud-
nionych, bezrobotnych i zaséb sity roboczej rosna proporcjonalnie, a co za
tym idzie odpowiednie wskazniki nie zmieniaja sie. Ostatnim rozpatrywanym
szokiem jest szok popytu na prace utozsamiany z przesunieciem catej krzy-
wej Beveridge’a, w rezultacie trwalej zmiany ¢M. Model przewiduje, ze szok
tego rodzaju wplynie trwale na wszystkie rozpatrywane zmienne z wyjatkiem
produktywnosci. Wynika to z tego, ze jesli wzgledna sita przetargowa kazdej
ze stron nalezy do przedziatu (0, 1), czes¢ zwickszonego popytu na prace jest
absorbowana przez wyzsze place, czesé¢ zas przez wyzsze zatrudnienie i nizsze

bezrobocie.
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1.4 Podsumowanie

Podsumowujac, skonstruowany model DSGE ma nastepujace wtasnosci dtu-
gookresowe wzgledem szokow, &~ , dla X € {Y, N, M, W}:

e trwala zmiana poziomu technologii (szok produktywnosci), &, wptywa
w dhugim okresie na wynagrodzenia i produkt przypadajacy na jednego

zatrudnionego, ale nie wplywa na wskazniki bezrobocia i zatrudnienia,

e trwala innowacja do negocjacji ptacowych, &, wplywa permanent-
nie na wskaznik bezrobocia i zatrudnienia, lecz nie wptywa na place i

produkt na pracujacego,

e trwaly szok podazy pracy, £}V, nie ma dtugookresowego wplywu ani
na produkt na pracownika, ani na ptace, ani na wskazniki bezrobocia
i zatrudnienia, choé¢ jednoczesnie liczba pracujgcych, bezrobotnych i

produkt globalny zmieniaja sie proporcjonalnie,

e trwala zmiana popytu na prace, &V, wptynie w dlugim okresie na
wskazniki bezrobocia i zatrudnienia oraz poziom ptlac realnych, lecz

nie wplynie na produktywnos¢ pracy,
e szoki przejSciowe nie majg trwalego wplywu na zmienne modelu.

Obserwacje te pozwalaja na wskazanie katalogu dtugookresowych restrykeji
identyfikujacych w rozpatrywanym w niniejszej pracy strukturalnym pan-
elowym modelu korekty btedem. Restrykcje te wskazujemy w podrozdziale
2.3, po przeprowadzeniu testow stacjonarnosci oraz liczby wystepujacych

relacji kointegrujacych (por. podrozdziaty 2.1 — 2.2).
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Rozdzial 2

Stacjonarno$¢ zmiennych 1
kointegracja modelu

W niniejszym rozdziale przedstawiona jest motywacja przyjetej specyfikacji
empirycznej, wlasnosci szeregéw pod katem stacjonarnosci i schemat struk-
turalizacji modelu empirycznego VECM. Prezentujemy tez najwazniejsze
wyniki oszacowan modelu VECM. Model zostal oszacowany na panelu kra-
jow NMSS za pomoca estymatora wprowadzonego w Dodatku A, ktory, jak
wskazujg przeprowadzone eksperymenty Monte Carlo, ma lepsze wtasnosci
maloprobkowe niz popularne alternatywy stosowane w literaturze przed-

miotu.

2.1 Prezentacja zmiennych i ich wlasno$ci pod katem
stacjonarnosci

Wyjsciowa specyfikacja empiryczna obejmuje cztery zmienne realne, kore-

spondujace ze zmiennymi modelu DSGE przedstawionego w rozdziale 1.12

Specyfikacja ta jest zarazem zgodna z artykutami Jacobson, Vredin, Warne
(1997), Bruggemann (2003), Breitung, Bruggemann, Lutkepohl (2004). Definicje

i sposéb konstrukeji przedstawia Tablica 2.1.

Wszystkie zmienne wyrazone zostaly w logarytmach. Oznacza to, ze
zaréwno réznice pomiedzy krajami poziomu produktu na pracujacego, jak
roznice wielkos$ci wynagrodzen realnych w pierwszym okresie objetym préba
(tj. pierwszym kwartale 1996 r.) staja sie czeScia stalej w modelu. Za-
pewnia to poréwnywalnosé jednostek danej zmiennej pomiedzy krajami w

127 mienna Ip; z modelu DSGE odpowiada zmiennej y —p—e z modelu SVECM, zmienna
e; zmiennej e — n, zmienna u; zmiennej u — n, za§ zmienna w; zmiennej w — p
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Tablica 2.1: Zmienne modelu.
y —p—e realny produkt na 1 pracujacego, czyli produkt krajowy brutto wyrazony
w parytecie sity nabywczej (a dokladnie - w jednostkach Purchasing Power
Standards, obliczanych przez Eurostat) podzielony przez liczbe pracuja-

cych;
e—n wskaznik zatrudnienia (odsetek pracujacych w populacji w wieku 15-64);
uU—n wskaznik bezrobocia (odsetek bezrobotnych w populacji w wieku 15-64);
w—p przecietne realne wynagrodzenia brutto, wyrazone w jednostkach waluty

krajowej (co podyktowane jest dostepnoscia danych), urealnione za pomoca

dynamiki indeksu HCPI.
Uwagi: O ile nie zaznaczono inaczej, zrédtem danych jest Eurostat. Przecigtne wynagrodzenia na
Litwie za lata 1996-1997 i Stowacji (1996-1999) obliczone na podst. danych krajowych urzedéw
statystycznych. W Polsce dokonano ubruttowienia wynagrodzen za okres do 1999 roku. Nastepnie
dla kazdego kraju przecietne nominalne wynagrodzenia o czestotliwosci rocznej przeliczono na
szeregi kwartalne za pomoca filtru dezagregujacego Booota-Feibesa-Lismana, z wykorzystaniem
jako zmiennej wiodacej kwartalnego szeregu labour cost index z bazy Eurostat.

probie, co jest niezbedne dla estymacji panelowych. Analogicznie, pomiar
bezrobocia za pomocg wskaznika bezrobocia zapewnia poréwnywalnosé mi-
ary bezrobocia pomiedzy krajami NMS8, wsrod ktorych zréznicowanie akty-
wnosci zawodowe]j bylo w rozpatrywanym okresie znaczne (por. Bukowski,
Lewandowski, 2006). Ponadto, taka specyfikacja jest spojna z interpre-
tacja strukturalnych, czyli ortogonalnych wzgledem pozostalych szokéw, w
szczegblnosci szokéw zatrudnienia, szokéw bezrobocia jako zaburzen podazy
pracy - dodatni (ujemny) szok strukturalny do bezrobocia oznacza wprost
wzrost (spadek) aktywnosci zawodowej, czyli podazy pracy w ujeciu eksten-
sywnym. Ostatecznie, logarytmizacja umozliwia interpretacje oszacowarn
parametréow w kategoriach elastyczno$ci.

Nastepnie, przy estymacji panelowej modelu VAR/VECM wskazane jest
kontrolowanie szokéw wspolnych, w szczegbdlnosci egzogenicznych zaburzen w
gospodarce Swiatowej, ktore implikuja korelacje sktadnikéw losowych pomiedzy
elementami panelu, tzw. cross-section dependence (Larsson, Lyhagen, 1999;
Baltagi, Kao, 2000; Groen, Kleibergen, 2003; Breitung, Pesaran, 2005). W
swej monografii przedmiotu, Breitung, Pesaran (2005) wskazuja, ze relaty-
whnie efektywna metoda, zwtaszcza przy krotkich probach, jest uwzglednienie
w modelu obserwowalnych efektow wspolnych. W zastosowaniach makroeko-
nomicznych role taka pelnia z reguly (por. Breitung, Pesaran, 2005) ceny
barylki ropy naftowej lub dynamika produktu Stanéw Zjednoczonych. Pode-
jécie takie ma pewne przewagi nad wykorzystaniem efektow nieobserwowal-
nych (Stock, Watson, 2002, Stock, Watson, 2005), w praktyce posrednio es-
tymowanych za pomoca metody glownych sktadowych (Bai, Ng, 2002; Bai,
Ng, 2004, Smith, Zoega, 2005), na dwoch polach - nie wiaze sie z utrata
stopni swobody na estymacje sktadnikéw wspoélnych, a uzyskane oszacow-
ania pozwalaja interpretacje ekonomiczna (Pesaran, Schuermann, Weiner,
2004; Dees et al., 2005). Oba te argumenty znajduja zastosowanie w przy-
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padku naszego modelu.

Adaptujgc powyzsze uwagi do budowanego modelu, uwzgledniamy w nim
zewnetrzne szoki popytowe, ktore wywieraty potencjalnie istotny wptyw na
dynamike wzrostu gospodarczego, zmiany zatrudnienia i bezrobocia w kra-
jach, ktéore w badanym okresie stawaly sie coraz mocniej zintegrowane z
systemem miedzynarodowej wymiany handlowej.!® Dla przyktadu, wyrazne
spowolnienie wzrostu gospodarczego i pogorszenie sytuacji na rynku pracy w
krajach battyckich, Polsce i Stowacji na przestrzeni lat 1998-1999 nastapito w
konsekwencji tzw. kryzysu rosyjskiego (por. Bukowski, Koloch, Lewandowski,
2007; Eamets, 2004; Eamets, Paas, 2006), cykliczne spowolnienie gospodarki
Swiatowej na poczatku biezacej dekady znalazto odbicie np. w spadku dy-
namiki wzrostu i zatrudnienia w Czechach (OECD, 2003), a z drugiej strony
- rosnaca dynamika eksportu zainicjowata w 2003 roku wzrost zatrudnienia
w Polsce (OECD, 2004; Bukowski, Lewandowski, 2006). Co wiecej, szoki
popytu zagranicznego sa z punktu widzenia Polski i pozostatych krajow pan-
elu - malych gospodarek otwartych - wspolnymi szokami egzogenicznymi,
jako ze oddzialuja one na rozwazane gospodarki synchronicznie i wykluczyé
nalezy przyczynowos¢ w kierunku od zmiennych krajowych do zmiennych
zagranicznych.

Dlatego wptyw oscylacji popytu zagranicznego uwzgledniamy ezplicite
poprzez zmienne kwantyfikujace wahania popytu ze strony najwazniejszych
partneréw handlowych krajow NMS8 w okresie 1996-2007, jakimi byty kraje
UE15 oraz Rosja wraz ze Wspolnota Niepodlegtych Panstw (WNP). Zmienne
(odpowiednio eupy, rusyy,) skonstruowano jako wazone udziatem eksportu
do danego obszaru w PKB poszczegélnych krajow, procentowe odchylenie
poziomu produktu per capita obu zagregowanych partneréw handlowych
od dtugookresowego trendu wyznaczonego filtrem HP.14 Tak skonstruowane
zmienne posiadaja bezposrednia interpretacje wahan cyklicznych strumienia
dobr kierowanego do najwazniejszych partneréw handlowych, kontrolujac
wspolne szoki zewnetrzne. Z drugiej strony, sposob ich konstrukeji gwaran-
tuje stacjonarnos¢ tych zmiennych, co umozliwia wtaczenie takich zmiennych
w modelu VAR/VECM jako egzogenicznych (Liitkepohl, Krétzig, 2004), czy
tez w naszym przypadku - quasi-endogenicznych.

13Bukowski, Koloch, Lewandowski (2007) wskazuja, ze w okresie 1996-2006 udzial ek-
sportu w PKB krajow NMS8 znaczaco wzrost (w przypadku Czech, Stowacji i Wegier
wrecz sie podwoil).

Realny PKB EU15 (w euro) zaczerpnieto z Eurostatu, realny PKB Rosji (w rublach) -
z OECD. Dane odsezonowano metoda ArimaX12 i dla kazdego kraju przewazono udziatem
eksportu odpowiednio do UE15 oraz WNP w produkcie krajowym brutto danego kraju,
obliczonym na podstawie danych Eurostat. Nastepnie szeregi zdekomponowano filtrem
HP na sktadows trendu i cykliczng. Dostepnosé danych od 1994 roku pozwolita odrzucié
pierwszych osiem obserwacji.

15Gchleicher (2003) pokazuje, ze filtr HP ma ok 1,5 razy mniejsze bledy na koncach
proby (rozumiane jako wariancja wynikéw uzyskiwanych poprzez zastosowanie filtru na
podprébach ,bardzo dlugiego” szeregu jakim jest kwartalne PKB Stanéw Zjednoczonych
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Punktem wyjscia dla modelu VAR/VECM jest ocena wtasnosci wyko-
rzystywanych szeregdéw pod katem stacjonarnosci. Aplikacja tradycyjnych
testéow wystepowania pierwiastka jednostkowego dla Polski i pozostatych
krajow NMSS8 przy tak krotkich dostepnych szeregach czasowych (1kw1996-
4kw2007), obarczona jest znaczna niepewnoscia ze wzgledu na ich niska moc
w malych probach (Breitung, Pesaran, 2005). Dlatego wykorzystano pan-
elowy test zaproponowany przez Pesarana (2003). Test ten, jako tzw. test
drugiej generacji uwzglednia wspoélzaleznosci miedzy elementami panelu i
zarazem dobrze zachowuje sie w malych prébach, gdyz, jak wskazuja Moon,
Perron (2005), jego rozmiar jest stabilny. Wobec tego wydaje sie on na-
jlepszym z dostepnych obecnie testéow dla analizy stacjonarnosci badanych
zmiennych w rozwazanej probie.

Tablica 2.2: Panelowy test Pesarana (2003) - krytyczne prawdopodobienstwa
odrzucenia hipotez o niestacjonarnosci.
I(0)vs.: I(1) I(1)vs.I(2)

Produkt na pracujacego 0.165-0.539 0.000
Wynagrodzenia realne 0.490-0.994 0.000
Zatrudnienie 0.082-0.180 0.000
Bezrobocie 0.000-0.283 0.000
Wahania popytu UE 0.000 0.000
Wahania popytu WNP 0.000 0.000

Uwagi: Tabela zawiera krytyczne prawdopodobienstwa, przy ktérych mozna odrzuci¢ hipoteze
zerowa o niestacjonarno$ci danej zmiennej (druga kolumna) oraz niestacjonarnosci przyrostow
danej zmiennej. Prezentujemy zakres wynikéw uzyskanych dla specyfikacji z 1 do 3 opdznien.
Wyniki dla zlogarytmowanych zmiennych.

Testy wskazuja (por. Tabela 2.2),1¢ ze w panelu krajow NMSS i zaréwno
produkt na pracujacego, jak i wynagrodzenia realne w okresie 1996-2007
jednoznacznie byly zmiennymi I(1).'7 Wynik ten jest zgodny z oczekiwa-
niami. W odniesieniu do zatrudnienia i bezrobocia, generalnie rzecz biorac
roéwniez nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy o niestacjonarnosci przy kon-
wencjonalnych poziomach istotnosci. W przypadku tych zmiennych mozna

w okresie 1950-2000) niz filtr band-pass i mniej wiecej 5 razy niz Butterworth. Dlatego
jest narzedziem co najmniej nie gorszym niz konkurencyjne filtry, a jego wlasnosci sa dosé
dobrze zbadane, co przemawia za jego zastosowaniem.

15 Testy przeprowadzono dla liczby opoznien od 1 do 3, starajac sie zrownowazyc
efekt eliminacji autokorelacji skladnika losowego wraz ze zwiekszaniem liczby opo6znien
z rownoczesna utratg mocy testu (szeregi licza 48 obserwacji). Rozwazono réowniez specy-
fikacje z trendem liniowym. Za wyjatkiem testu stacjonarnosci zatrudnienia, uwzglednie-
nie trendu nie zmienia oceny podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej przy konwencjon-
alnych poziomach prawdopodobienistwa. Testy przeprowadzono zaréwno dla zmiennych w
poziomach jak i dla ich logarytméw. Nie odnotowano istotnych réznic odnosnie podstaw
do odrzucenia kazdej z rozwazanych hipotez zerowych.

1"Uwzglednienie trendu liniowego nie zmienia tej obserwacji. Analogicznie jest w przy-
padku pozioméw produktu na pracujacego i wynagrodzen realnych. Innymi stowy, nies-
tacjonarno$¢ tych zmiennych nie jest generowana przez trend deterministyczny.
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moéwié o wystepowaniu trendow stochastycznych, wynikajacych ze zbyt matej
liczby powrotéw danego procesu do $redniej wielkosci w danym kraju w
rozwazanym okresie, przez co test nie miatl mozliwosci statystycznego odréznienia
jego pierwiastka od jednosci.

Niestacjonarnosé bezrobocia byta juz przedmiotem wielu badan - poczawszy
od klasycznej pozycji Nelson, Plosser (1982) wskazujacej na stacjonarnosé
stopy bezrobocia w gospodarce amerykarniskiej, przez pozniejsze prace dla
krajow europejskich, uwzgledniajace zmiany strukturalne w analizowanych
okresach (Papell et al., 2000; Johansen, 2002), po artykuly podejmujace ten
temat w panelowej analizie stacjonarnosci dla krajow OECD (Camarero et
al., 2004; Hurlin, 2004), jak i krajow Europy Srodkowo-Wschodniej (Leén-
Ledesma, MacAdams, 2003)!® - teza o niestacjonarnosci stopy bezrobocia
byta odrzucana.

Z tego wzgledu, brak podstaw do odrzucenia niestacjonarnosci wskaznikow
bezrobocia i zatrudnienia w ramach testu panelowego jest, w opinii autoréw,
raczej fenomenem krotkich szeregéw czasowych w rozwazanym panelu NMS,
niz fundamentalnym wyroéznikiem tych zmiennych w analizowanych krajach
od innych krajow rozwinietych, w szczegdlnosci UE15 i/lub strefy Euro.
7 drugiej strony, modelowanie bezrobocia i zatrudnienia w dalszej czesci
artykutu jako proceséw niestacjonarnych nie jest problemem, poniewaz, jak
wskazuje Juselius (2005), stacjonarnosé/niestacjonarnosé czy, réwnowaznie,
stopieni zintegrowania procesu, nie jest ogdlng jego wtasno$ciq, lecz tylko
wygodnym statystycznym konceptem majgcym na celu przyblizone rozroznie-
nie miedzy krotko-, $rednio- i dtugookresowq zmiennoscig w danych.

2.2 Kointegracja modelu

Wedle najlepszej wiedzy autoréw, do tej pory w literaturze nie zaproponowano
panelowego testu liczby relacji kointegrujacych, ktory pozbawiony bytby wad
w postaci ignorowania mozliwoéci wystepowania wspélnych trendéw oraz
korelacji sktadnikéw losowych miedzy jednostkami panelu, a zarazem ce-
chowalby sie zadowalajaca moca w malych prébach, z jakimi mamy do
czynienia w przypadku krajow NMS8.19 Przeprowadzone dla pojedynczych
krajow testy sladu Johansena i testy Saikonnena-Lutkepolhla wskazaly z
reguly na wystepowanie jednej relacji kointegrujacej cztery podstawowe zmi-
enne modelu, co jest zgodne z wynikami, jakie prezentujg np. Dolado, Ji-
meno (1997), Jacobson, Vredin, Warne (1997). Rowniez panelowy test wymi-
aru heterogenicznej przestrzeni kointegrujacej zaczerpniety z pracy Larsson,

18 Autorzy ci analize prowadza jednak w oparciu o stope bezrobocia rejestrowanego w
latach 1991-2001, co jak wiadomo, w przypadku krajéw transformujacych sie, obciazone
jest potencjalnie powaznym, a praktycznie niemierzalnym, bledem pomiaru.

9Homogeniczny test panelowy zaproponowany w pracy Breitung (2005) ma najlepsze
wlasnosci maltoprobkowe wsrdd testow znanych autorom, por. tez Saikkonen i Luukkonen
(1997) oraz Saikkonen i Liitkepohl (2000).
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Lyhagen, Lothgern (2001) wskazuje jedna relacje kointegrujaca. Poniewaz
test ten stanowi de facto wystandaryzowang statystyke usredniajgca testy dla
pojedynczych jednostek panelu, w Dodatku C przedstawiamy wyniki testu
Saikonnena-Lutkepohla dla pojedynczych jednostek panelu.?’ Poniewaz, co
uzasadniamy dalej, w niniejszej pracy przyjeto, ze relacja kointegrujaca jest
wspolna dla wszystkich jednostek panelu, wykonano panelowy test wymi-
aru homogenicznej przestrzeni kointegrujacej pochodzacy z Breitung (2005).
Wskazat on istnienie jednej relacji.?!

Uzyskane wyniki sugeruja istnienie w badanej prébie jednej relacji koin-
tegrujacej i dlatego w modelu zatozono istnienie dokltadnie jednej relacji.
Zaktadamy, jest to relacja wspoélna dla wszystkich jednostek panelu. Za-
ktadamy tez, ze w odpowiedzi na wytracenie systemu z rownowagi, poszczegolne
jednostki panelu moga do niej powracaé¢ w réznym tempie, tzn. dopuszczamy
heterogenicznosé wspotezynnikéw korekty btedu w faktoryzacji macierzy koin-
tegracji. Zalozenie o homogenicznosci relacji kointegrujacej - relacji reprezen-
tujacej zwiazek strukturalny, réwnowagowy miedzy zmiennymi systemu -
jest standardowym zabiegiem w literaturze (Baltagi, Kao, 2000; Breitung,
Pesaran, 2005). Wynika on od strony teoretycznej z racjonalizacji, ktora
stanowi, ze bardziej zasadne jest w Srodowisku panelowym zalozenie, ze jed-
nostki panelu (kraje o systemie rynkowym) poddaja sie wspélnym praw-
idlowosciom strukturalnym, tzn. obowiazuja w nich (statystycznie) takie
same strukturalne zaleznosci makroekonomiczne realizujace sie w dtuzszym
horyzoncie czasowym, natomiast krotkookresowa absorpcja zaburzen wytra-
cajacych uktad z réwnowagi, czyli sita i predkos¢ dostosowail, moze by¢ istot-
nie zréznicowana np. ze wzgledu na réznice w rozwigzaniach instytucjonal-
nych, otoczeniu prawnym, czynnikach kulturowych, czy specyfice regionalnej
(por. Breitung, 2005).

Przyjecie opisanego powyzej katalogu zatozenn dotyczacych restrykeji el-
ementow specyficznych i wspoélnych dla jednostek panelu przy faktoryzacji
macierzy kointegracji potwierdzaja testy F homogenicznosci. Dla testowa-
nia restrykcji homogenicznosci wychodzimy od uktadu restrykcji liniowych,
jak w Johansen, Juselius (1994). Zastosowany test zostal skonstruowany
na podstawie standardowego testu restrykcji liniowych F w uktadach SUR
(Seemingly Unrelated Regressions), por. Judge et al. (1985). Poniewaz
test ten wymagal oszacowania parametréw ostatecznie homogenicznych dla
kazdego elementu panelu z osobna, wykorzystana zostata korekta zwicksza-
jaca moc testu, por. Feibig (2001). Zaréwno z korekta jak i bez test dal
takie same wskazanie, jednak w przypadku bez korekty, statystyka testowa
byta blizsza wartosci krytycznej. Dla testu homogenicznosci parametréw ko-

20Testy tego typu maja lepsze wlasnosci w malej probie niz testy LR i test sladu Jo-
hansena, por. Breitung (2005)

21Test 7z pracy Breitung (2005) bazuje na podejiciu Saikkonena (1999) i, jak autor
pokazuje w drodze eksperymentu symulacyjnego, ma lepsze wtasnosci matoprébkowe niz
statystyka LR-bar sugerowana w Larsson, Lyhagen, Lothgern (2001).
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rekty rownowagi statystyka testowa przyjeta wartos¢ F = 12.62 (F*=0.71),
dla testu homogenicznosci relacji kointegrujacej (bez korekty) natomiast
odpowiednio F=0.73 (F*=0.83).

W dalszej czeéci artykutu analizujemy wiec model, w ktérym ziden-
tyfikowano jedna, homogeniczng relacje kointegrujaca Moze by¢é interpre-
towana jako funkcja opisujaca ksztaltowanie sie wynagrodzen realnych?? i

po normalizacji wzgledem tej zmiennej przyjmuje postac:?3

(w—p)= 0701 (y—p—e) +0.797% (e —n) +0.099 * (v —n)
(54.19) (7.56) (6.79)
(2.2.1)

Nieuwzglednienie zmiennej czasowej w relacji kointegrujacej wymaga ko-
mentarza. Zalozenie, ze dane opisujace kategorie ptac realnych i produk-
tywnos¢ pracy zostaly w probie wygenerowane przez procesy zawierajace
trend deterministyczny wynika z istotno$ci trendu liniowego dla obserwacji
tych zmiennych?*. Przyjecie wartosci wspotezynnika stojacego przy zmien-
nej czasowej w relacji kointegrujacej na poziomie zero wynika z jego statysty-
cznej nieistotnosci w tej relacji. Poniewaz model teoretyczny lezacy u pod-
staw modelu empirycznego sktada sie z czterech zmiennych, a w modelu
empirycznym uwzgledniono obok tych zmiennych dwie dodatkowe o charak-
terze quasi-endogenicznym, wskazane sze$¢ zmiennych domyka model, tj.
procesy je generujace wyczerpuja katalog proceséw tworzacych dane. Tylko
w przypadku plac realnych i produktywnosci obserwuje sie trend determin-
istyczny. Empirycznie, tzn. na podstawie obserwacji danych, mozna wskazaé
co najmniej dwie racjonalizacje tego stanu rzeczy.

Mozna przyjacé, ze w sktad proceséw generujacych zaréwno ptace, jak i
produktywnosé wchodza odrebne trendy deterministyczne. Ich wspoétczyn-
niki kierunkowe nie musza byé¢ a priori rowne, nawet, jesli trendy te maja
wspolng trzecia przyczyne (w sensie probabilistycznym), ktéra nie jest w
modelu ezxplicite uwzgledniona. W tym przypadku jednak, jesli wspotczyn-
niki kierunkowe bylyby rézne, nalezaloby oczekiwaé istotnosci trendu w
relacji. Druga mozliwoscia jest ,dziedziczenie” trendu przez jedna zmienna
od drugiej. Zalozenie takie jest spojne z przyjetym modelem teoretycznym, w
ktorym jedynie produktywnosé pracy jest zrédtem niestacjonarnosci w sensie
niestochastycznym. W pracy przyjeto, ze trend deterministyczny struktural-
nie obecny jest w procesie tworzacym produktywno$é. Z teorii ekonomii
wynika, ze w dlugim okresie wynagrodzenia realne powinny podazaé za
produktywnoscia (por. Pissarides, 2000, Cahuc, Zylberberg, 2004, Zagler,

22 Analogicznie postepuja Bruggemann (2004), Breitung, Bruggemann, Lutkepohl
(2004).

237 mienne opisujace wahania popytu zagranicznego zostaly wylaczone z relacji kointe-
grujacej.

24Nie s one jednak trendostacjonarne.

22



2004), ,dziedziczac” trend wystepujacy w ewolucji produktu na pracujacego,
ktorego wyjasnienie jest przedmiotem zainteresowania teorii wzrostu, a nie
ekonomii pracy (por. Barro, Sala-i-Martin, 2003). Przyjeta specyfikacja,
wykluczajaca czas z relacji kointegrujacej jest wiec spdjna z modelem em-
pirycznym, tj. z faktem, ze zmienna ta jest w relacji nieistotna, oraz jest
sp6jna z modelem teoretycznym lezacym u podstaw modelu empirycznego.?

Teoretycznie, dtugookresowa funkcja ksztattowania sie wynagrodzen powinna
wskazywaé proporcjonalny wplyw produktywnosci pracy na wynagrodzenia
realne oraz ich niezalezno$é¢ od innych zmiennych rynku pracy. Jednakze
nie nalezy oczekiwaé, ze taka stylizowana zalezno$é¢ bedzie Scidle spetniona
w krotkich szeregach czasowych. Ponadto, dynamika produktu na pracu-
jacego nie jest tozsama z dynamiks produktywnosci pracy sensu stricte, w
szczegolnosci w krajach NMS mogla ja przewyzsza¢ w efekcie np. aku-
mulacji kapitatu i wzrostu technicznego uzbrojenia pracy. W istocie, jak
wskazuja Magda i Szydlowski (2007), w rozwazanym okresie w wigkszosci
panistw NMS8 (wyjatek stanowia Litwa i Czechy) produkt na pracujacego
rost nieco szybciej niz ptace realne.

Zgodnie z powyzszymi uwagami, réwnanie 2.2.1 wskazuje, ze w latach
1996-2007 rosnacy trend produktu na pracujacego przektadal sie w krajach
NMSS8 na wzrost wynagrodzeri realnych, jednak mniej niz proporcjonalnie.
Pozostate dwie zmienne systemu rowniez okazaly sie istotne w relacji kointe-
grujacej, przy czym oszacowanie wptywu bezrobocia jest niezgodne z oczeki-
waniami. Zdaniem autoréw mozna sadzié¢, ze jest to artefakt zwigzany z
krotkim okresem analizy, w ktérym na dynamike przecietnych wynagrodzen
wplywaly nie tylko impulsy makroekonomiczne i dostosowania na poziomie
agregatow, lecz rowniez postepujaca modyfikacja struktury sity roboczej pod
katem wyksztalcenia i rosnacy zwrot z kwalifikacji, por. Magda i Szydtowski
(2007). Uwzgledniajac, ze dynamika wynagrodzen cechowala si¢ znaczna in-
ercja (potencjalnie sztywnoscia), mozna zrozumie¢ wystapienie dodatniego
oszacowania parametru w relacji kointegrujacej zaréwno przy zatrudnieniu,
jak 1 bezrobociu.

Nalezy podkreslié, ze relacja kointegrujaca definiuje zaleznosé, ktora jest
stacjonarna w rozwazanej probie.?® W analizowanym przypadku powstaje

25 Pierwsze z zalozeri mowiace, ze place posiadaja wlasciwy sobie trend deterministyczny,
odrebny od trendu produktywnosci, bytoby niezgodne z przyjetym modelem teoretycznym.
Nalezy podkresli¢, ze z empirycznego punktu widzenia w przypadku obydwu zalozern ma
miejsce tzw. ekwiwalencja obserwacji, por. Hoover (2003).

26Tstnieje co prawa Scista zaleznosé miedzy stanem ustalonym modeli rownowagi ogol-
nej a konceptem kointegracji w modelach klasy VAR, por. np. Ravenna (2004), Wallis
(1977), Palm (1974). Kalibracja parametrow modeli DSGE moze odbywaé si¢ poprzez
minimalizacje odleglosci funkcji reakcji postaci zredukowanej modelu a funkcji reakcji
empirycznego modelu VAR, por. Woodford i Rotemberg (1998). W pracy Christiano,
Eichenbaum i Evans (2003) jako$¢ modelu DSGE oceniana jest poprzez poréwnanie funkcji
reakcji z funkcjami empirycznymi uzyskanymi z modelu VAR. Nalezy jednak wskazac, ze
z empirycznego punktu widzenia korespondencja taka jest czesto problematyczna. W
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wiec dylemat, czy model nalezy modyfikowa¢ do chwili uzyskania relacji
zgodnej z oczekiwaniami ekonomicznymi, czy pozwoli¢ danym dojs¢ do glosu
nawet, jesli na podstawie stosunkowo krotkich szeregéw w probie zidenty-
fikowana zalezno$é réwnowagowa jest niezgodna z ogdlnymi wskazaniami
teorii ekonomii. Przy tym, abstrahujac od modelu doskonale konkuren-
cyjnego rynku pracy, w ktorym bezrobocie de facto nie istnieje, podstawowe
klasy modeli niekonkurencyjnych,?” w ktérych explicite modeluje sie proces
negocjacji wynagrodzern w obliczu wystepowania frykcji na rynku pracy i
doébr, wskazuja, ze wynagrodzenia realne w réwnowadze sa zmienng deter-
minowang przez produktywnos¢ pracy i czynniki strukturalne, jak relaty-
wna sita przetargowa pracownikéw i pracodawcéw, czy wysokosé zasitku dla
bezrobotnych, zas bezrobocie w réwnowadze jest zmienng wynikowa, wtérng,
wobec rezultatu negocjacji ptacowych (por. Pissarides, 2000, Cahuc, Zylber-
berg, 2004, Bukowski et al., 2006). Innymi stowy, w modelu empirycznym, w
ktorym wszystkie te czynniki strukturalne bytyby kontrolowane, lub bytyby
niezmienne w czasie, bezrobocie nie powinno wywiera¢ wptywu na ewolucje
wynagrodzen realnych w ,réwnowadze”. W praktyce, zwlaszcza dla krétkich
szeregbw czasowych, wysoce prawdopodobne sg odstepstwa od tego postu-
latu. Przy czym oszacowanie parametru przy bezrobociu w relacji kointegru-
jacej jest pewnego rodzaju specyfika proby, w ktorej poszukuje sie zaleznosci
stacjonarnej miedzy rozwazanymi zmiennymi.

W monografii Juselius (2004) czy pracy Juselius (2007) kwestia traktowa-
nia relacji kointegrujacej rozstrzygana jest na korzysé tezy, ze model ekonom-
etryczny jest przede wszystkim modelem statystycznym budowanym na pod-
stawie danych, ktdre ma za zadanie opisywaé. W dalszej czesci rozdziatu,
po prezentacji oszacowan parametréow korekty bledu, przedstawiamy inter-
pretacje, na pierwszy rzut oka nieintuicyjnego oszacowania parametru przy
bezrobociu w relacji kointegrujacej, zgodna z postulowanym teoretycznie w
dominujacym obecnie nurcie nowej syntezy neoklasycznej postulatem szty-
wno$ci nominalnych i realnych wynagrodzen. Sktaniamy sie wiec do przyje-
cia specyfikacji, ktorej wynik jest potwierdzany przez wiekszosé przeprowad-
zonych alternatywnych specyfikacji. Nalezy réwniez zwrocié uwage, ze za-
proponowana specyfikacja poprawnie identyfikuje szoki strukturalne, co jest
przedmiotem kolejnego rozdziatu. Uzyskanie funkcji reakeji na impuls zgod-
nych co do kierunku i ksztaltu z wynikami uzyskiwanymi dla gospodarek
rozwinietych,?® wskazuje, ze oszacowana relacja kointegrujaca petni staw-
iane przed niag zadanie atraktora w danej prébie statystycznej.

szczegoOlnosci rzutowanie modelu DSGE w przestrzenn modeli VARMA nie musi prowadzié¢
do projekcji w model o skoficzonym rzedzie.

2"Model poszukiwan, negocjacji zwigzkowych, plac motywacyjnych, niepisanych kon-
traktow, por. Cahuc, Zylberberg, 2004

Z8Por. Blanchard, Quah (1989), Gamber, Joutz (1993), Jacobson, Vredin, Warne (1993),
Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido (2000), Amisano, Serati (2002), Bruggemann (2003),
Breitung, Bruggemann, Lutkepohl (2004).
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Nastepnie przedstawiamy pozostate wyniki oszacowania postaci zredukowanej
modelu. W Tabelach 2.3-2.5 zamieszczono wyniki oszacowania modelu VECM,
ktory nastepnie podlega strukturalizacji i analizom w kolejnych rozdziatach.

Tablica 2.3: Oszacowania parametréw korekty bledu (loading factors) fak-
toryzacji macierzy kointegracyjnej zredukowanej postaci modelu VECM.

Czechy Estonia Lotwa Litwa Wegry Polska Slowenia Stowacja

W-p -0.15 -0.15 -0.20 -0.21 -0.13 -0.31 -0.37 -0.37

e-n -0.13 -0.9 0.1 -0.13 0.01 -0.26 -0.04 -0.06

u-n 2.07 0.34 -0.27 1.22 -0.84 1.25 1.47 0.22
y-p-n 0.09 0.57 -0.19 0.05 0.08 0.09 0.17 0.05
UCHP 0 0 0 0 0 0 0 0
TUSHP 0 0 0 0 0 0 0 0

Oszacowania uzyskane za pomoca estymatora panelowego opisanego w Dodatku A. Pogrubiona
czcionka wskazuje na istotno$é¢ danego parametru lub istotnosé restrykcji wykluczajacej, z praw-
dopodobienistwem bledu pierwszego rodzaju réwnym 0.05.

Tabela 2.3 zawiera specyficzne dla poszczegdlnych jednostek panelu wspotezyn-
niki korekty btedu (ang. loading factors). Pogrubiona czcionka wskazuje, ze
dany wspoétczynnik jest istotny z prawdopodobienistwem bledu pierwszego
rodzaju réwnym 0.05, pogrubione zero wskazuje natomiast, ze restrykcja
wykluczajaca jest istotna na takim samym poziomie istotnosci.

Istotnos$¢ oszacowan w pierwszym wierszu Tabeli 2.3 popiera interpre-
tacje relacji kointegrujacej w kategoriach réwnania ksztaltowania sie ptac:
wybicie sie plac realnych powyzej wartosci rownowagowej (tj. wynikajacej
z relacji kointegrujacej), tworzy presje na spadek tempa ich wzrostu. We
wszystkich krajach istotny jest wiec mechanizm korekty odchylen od za-
leznosci rownowagowej. Istotno$é czesci wspotezynnikow (w tym dla Pol-
ski) zwiazanych z bezrobociem sugeruje istotny wplyw szokéw placowych
na ksztattowanie sie bezrobocia w czasie - zbyt wysoki, relatywnie, poziom
plac realnych powoduje tendencje do zwiekszania sie bezrobocia. Wynik ten
jest potwierdzany przez eksperyment symulacyjne postaci sredniej ruchomej
modelu przeprowadzone w rozdziale A, ktére pokazuja, ze szoki ptacowe w
znacznej mierze determinuja w Polsce zmiany bezrobocia.

Uzyskane oszacowania wspoOtczynnikéw korekty btedu mozna skonfron-
towa¢ z dodatnim oszacowaniem parametru stojacego przy bezrobociu w
relacji kointegrujacej. Proponowany model nie identyfikuje mechanizmu pos-
tulujacego ujemny wptywu bezrobocia na ptace realne w rozwazanym hory-
zoncie czasowym, wskazuje natomiast, ze zbyt wysoki poziom ptac tworzy
presje na wzrost bezrobocia. Model implikuje wiec, ze place, w przeci-
wienistwie do bezrobocia, sa kategoria cechujaca sie znaczna sztywnoscia w
rozwazanym panelu krajow i oknie czasowym.

Brak reakcji produktywno$ci na nieréwnowage systemu we wszystkich
krajach zgodny jest z przyjeta interpretacja szoku produktywnoéci jako szoku
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pierwotnego w analizowanym uktadzie zmiennych. Statystyka F' = 114
sugeruje taczng istotnosé regresji, natomiast statystyka testowa testu restrykeji
dla zmiennych kontrolujacych zagranice F =0.33 wskazuje na istotnos¢ (laczna)
przyjecia zalozenia, ze zmienne quasi-endogeniczne nie reaguja na impuls ze
strony sit odpychajacych uktadu.

Tablica 2.4: Oszacowania parametréow autoregresyjnych postaci zre-
dukowanej modelu VECM.
w-p e-n u-n y-p-n uegp TUSHP
w-p 0.51 -0.33 -0.02 -0.05 -0.01 -0.01
e-n 0.18 0.14 0.01 0.01 0.01 0.01
u-n -1.05 -3.04 -0.24 -0.25 -0.12 -0.07
y-pn  -0.02 -0.39 -0.01 -0.14 -0.08  0.04
ueHp 0 0 0 0 -0.16 -0.08
TUSHP 0 0 0 0 -0.88 0.60

Oszacowania uzyskane za pomoca estymatora panelowego opisanego w Dodatku A. Pogrubiona
czcionka wskazuje na istotno$é danego parametru lub istotnosé restrykcji wykluczajacej, z praw-
dopodobienistwem bledu pierwszego rodzaju réwnym 0.05.

Tabela 2.4 zawiera oszacowania parametréw skojarzonych z opézniona
pierwsza r6znicg modelowanego procesu. Rzad opdznienia réwny 1 dla postaci
VECM (a wiec rowny 2 dla korespondujacej reprezentacji VAR) wyznac-
zony zostal na podstawie kryteriow informacyjnych Akaike (1 opdznienia),
Hannan-Quinn (2 opéznienia) oraz Schwarza (1 opdznienia). Parametry au-
toregresyjne modelu VECM sa wspoélne dla wszystkich jednostek panelu.
Zasadnos$¢ tego zalozenia potwierdza test jednorodnosci tych parametrow
w przekroju miedzyjednostkowym.??, ktorego statystyka testowa przyjmuje
warto$¢ F = 0.67 (F* = 0.76) W przypadku struktury autoregresyjnej bloku
stricte endogenicznego modelu, podobnie jak dla wspélczynnikow korekty
bledu, istotne oszacowania koresponduja z kategoria ptac realnych i bezrobo-
cia, na ktérego ewolucje w czasie istotnie wplywaja zmienne zagraniczne.
Mozna takze zauwazy¢, ze zmienne kontrolujace zagranice maja istotna struk-
ture autoregresyjna i istotnie (tacznie) nie reaguja na impulsy krajowe mod-
elowanych malych gospodarek otwartych. Powyzsze oraz obserwacja, ze zmi-
enne rynku pracy istotnie reaguja na impulsy zagraniczne, motywuje i czes-
ciowo uzasadnia uwzglednienie zmiennych zagranicznych w modelu w charak-
terze quasi-endogenicznym, a nie stricte egzogenicznym, kiedy ich struktura
autoregresyjna nie byltaby explicite uwzgledniona3®. Macierze reprezentacji

P Poniewaz estymacja wspotczynnikéw autoregresyjnych technicznie przebiega w identy-
czny sposob jak estymacja wektoréw bazowych przestrzeni kointegrujacej, patrz Dodatek
1, mozliwy jest do zastosowania ten sam test homogenicznosci oparty na estymacji uktadu
SUR, por. Feibig (2001).

30Mozna, co prawda, strukture autoregresyjng zmiennych egzogenicznych wyestymowac
korzystajac z modelu pomocniczego i nastepnie w funkcjach reakcji zadaé szoki sko-
relowane ingerujac w réwnanie ich propagacji. W éwiczeniach symulacyjnych trudniej
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VAR modelu sg juz (ze wzgledu na parametry korekty bledu) specyficzne
dla poszczegdlnych jednostek panelu. Moduly wartosci wlasnych postaci
kanonicznych tych macierzy wahaja sie od 0.06 do 1, co sugeruje, ze nies-
tacjonarno$é zostala w modelu, ze statystycznego punktu widzenia, inkor-
porowana w sposOb prawidtowy. Wsrod tych wartosci wlasnych pojawiaja
sie w kazdym kraju dwie sprzezone wartosci zespolona, jednak przy rzedzie
op6znienia modelu VAR réwnym dwa jest to zrozumiate.

Tabela 2.5 przedstawia oszacowania efektéw indywidualnych w postaci
stalych modelu VECM, ktore nie sa ograniczone do relacji kointegrujacej.
Efekty indywidualne bloku stricte endogenicznego sa istotne i hipoteza o ich
homogenicznosci jest odrzucana (F = 16.07) na konwencjonalnych poziomach
istotnosci. Efekty indywidualne czes$ci zagranicznej nie sg istotnie rézne od

zera, i przechodza pozytywnie test homogenicznosci!.

Tablica 2.5: Oszacowania efektow indywidualnych zredukowanej postaci

modelu VECM.

w-p e-n u-n y-p-n UeHp ruUSHP
Czechy 0.15 0.13 -1.94 -0.08 -0.0004 -0.0010
Estonia 0.05 0.02 -0.08 -0.11 0.0015 0.0001
Fotwa 0.8 -0.43 1.1 0.78 0.0011  -0.0003
Litwa 1.19 0.75 -6.77 -0.29 0.0000 0.0000
Wegry 0.43 -0.06 -2.7 -0.25 0.0001 -0.0013
Polska -0.25 -0.22 0.99 0.1 -0.0006 -0.0012
Stowenia  1.37 0.16 -5.38 -0.64 -0.0008 -0.0004
Stowacja  0.44 0.08 -0.25 0.08 -0.0001 -0.0007

Oszacowania uzyskane za pomoca estymatora panelowego opisanego w Dodatku A. Pogrubiona
czcionka wskazuje na istotno$é danego parametru lub istotnosé restrykcji wykluczajacej, z praw-
dopodobienistwem bledu pierwszego rodzaju réwnym 0.05.

2.3 Strukturalizacja modelu VECM

W podrozdziale 1.4 wskazujemy katalog potencjalnych restrykcji dhugookre-
sowych wywiedzionych z teoretycznego modelu DSGE. Zidentyfikowanie jed-
nej relacji kointegrujacej wskazuje, ze trzy z szokéw strukturalnych w modelu
moga wywieraé trwale skutki na rozwazane zmienne, za$ relacja kointegru-
jaca ma interpretacje funkcji formowania wynagrodzen (wage setting func-
tion). Interpretacja nadawana zaburzeniom strukturalnym do poszczegol-
nych zmiennych empirycznych bezposrednio nawiazuje do modelu DSGE
bedacego przedmiotem poprzedniego rozdziatu, a zarazem jest konwencjon-

bytoby juz jednak bezposrednio uwzglednié¢ te zmienne, gdyz nie posiadaliby$my szokéw
od nich o strukturalnej interpretacji.

31Po przeprowadzeniu analizy wrazliwosci ignorujemy to jednak w ostatecznej specy-
fikacji modelu.
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alna dla literatury przedmiotu:32

e Szok do produktu na pracujacego - szok produktywnosci;
e Szok do wynagrodzen - szok do procesu formowania wynagrodzeni;
e Szok do zatrudnienia - szok popytu na prace;

e Szok do bezrobocia - szok podazy pracy.

W zwiazku z tym, jako dtugookresowe restrykcje identyfikujace czesé
strukturalng modelu VECM postulujemy (i) brak dlugookresowego oddziaty-
wania szoku produktywnosci na wskazniki bezrobocia i zatrudnienia,? (ii)
ze szoki wynagrodzen nie wywieraja trwatego wplywu na przecietne wyna-
grodzenie realne, gdyz po pierwsze, te sa zmienng opisywana przez relacje
kointegrujaca, a po drugie - model DSGE wskazuje, ze szoki wynagrodzer
(korekty sily przetargowej stron negocjacji ptacowych) sa w diugim okresie
neutralne dla wynagrodzen przecietnych - te podazaja za produktywnoscia
- cho¢ oddzialuja na wielko$é zatrudnienia i bezrobocia.

Analogicznie wykluczyé nalezy dlugookresowy wptyw zaburzeri ze strony
popytu zagranicznego (stacjonarnych i quasi-endogenicznych) na wynagrodzenia
(,wynikowe” w relacji kointegrujacej). Nastepnie, przyjmujemy, ze szok ze
strony UE15 nie oddziatuje w dtugim okresie na popyt ze strony WNP i vice
versa. Warto zauwazy¢, ze uwzglednienie zmiennych zagranicznych quasi-
endogeniczne oznacza nalozenie dtugookresowych restrykcji strukturalnych
braku wplywu na nie zmiennych krajowych.3*

Identyfikowalno$¢ modelu zapewniona jest przez uzupelnienie warunkow
dtugookresowych restrykcjami krétkookresowymi. W szczegdlnosci, przyj-
mujemy, ze:

e szoki produktywnosci znajduja odzwierciedlenie w wynagrodzeniach z
opOZnieniem co najmniej jednego kwartalu (istnieje krotkookresowa
sztywnosé wynagrodzen),

e innowacje w wynagrodzeniach wplywaja na zatrudnienie z opdZnieniem
przynajmniej jednego kwartatu,

e zaburzenia podazy pracy nie oddziatujg natychmiast na wynagrodzenia
i zatrudnienie (szokowa zmiana zasobu pracy w okresie ¢ wplywa na
ustalane place i zatrudnienie w okresie t + 1 i kolejnych),

32Por. Dolado i Jimeno (1997), Jacobson, Vredin i Warne (1997), Balmaseda, Dolado i
Lopez-Salido (2000), Breitung, Bruggemann i Lutkepohl (2004)

33Zalozenie to, czyli tzw. regule Nickella moéwigca, ze szoki produktywnosci w
dlugim okresie nie wplywaja na poziomy zatrudnienia i bezrobocia, w calosci bedac ab-
sorbowanymi przez zmiany produktu na pracujacego oraz wynagrodzeri, empirycznie dla
szeregu krajow rozwinietych potwierdzili m.in. Bean, Pissarides (1993), Aghion, Howitt
(1994), Mortensen (2005).

34Implikuje to brak wplywu zmiennych krajowych na zagraniczne w kazdym horyzoncie
CZasowym.
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e szoki popytu zagranicznego nie wplywaja bezposrednio na bezrobo-
in 35
cie.

Restrykcje nalozone na macierze dlugo- (EB) i krotkookresowych (B)
relacji miedzy zmiennymi wektora

Y = [(w_p)vu_n7e_n7y_p_e>euhparushp]

maja wiec nastepujaca postac:

0 « x x 0 O * 0 = 0 * =*
* % % 0 * * * Kk 0
g | * ** 0 * = B— 0 0 * * * =
x ok % % x * ok ok % k%
00 00 % 0 * % % % ok ok
00 0 0 0 =x * % % % ok ok
(2.3.1) (2.3.2)

W kolejnych rozdziatach omawiamy dynamiczne wtasnosci modelu w
oparciu o analize funkcji reakcji na impuls, historycznych dekompozycji wari-
ancji, po czym, w oparciu o analize zidentyfikowanych szokéw strukturalnych,
prezentujemy hipotetyczne ewolucje analizowanych zmiennych przy zaltoze-
niu nie wystepowania w danych pewnych zaburzeni strukturalnych.

35Warunek ten oznacza, ze zaburzenia popytu zagranicznego przejawiaja sie na rynku
krajowym przez wplyw na produkt i zatrudnienie, ktére pociagaja za sobag zmiany
bezrobocia i wynagrodzen.
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Rozdziat 3

Funkcje reakcji na impuls i
historyczna dekompozycja
wariancji

Glowny przedmiot zainteresowania analizy stanowi oszacowanie propagacji
szokéw makroekonomicznych w gospodarce polskiej (rownoczesnie tez w po-
zostalych NMS8). Punktem wyjscia jest prezentacja dynamicznych dynam-
icznych wlasnosci modelu wyrazanych przez funkcje reakcji na impuls (IRF)
oraz historyczna dekompozycje wariancji (FEVD). Analizujac te wlasnosci,
odnosi¢ bedziemy sie do rezultatéw podobnych modeli oszacowanych dla kra-
jow Europy Zachodniej.36

Rysunki 3.1 — 3.6 prezentuja, zgodnie z przyjeta struktura modelu pan-
elowego, specyficzne dla kazdego kraju, reakcje wynagrodzeri, bezrobocia,
zatrudnienia i produktu na pracujacego na poszczegdlne szoki strukturalne -
popytu na prace i jej podazy, produktywnosci, innowacji w wynagrodzeniach
realnych oraz zaburzen popytu zagranicznego. Poniewaz wszystkie zmienne
modelujemy w logarytmach, ich odpowiedzi na szoki wyrazone sa na ry-
sunkach jako procentowe odchylenia danej zmiennej od jej trajektorii status
quo ante. Przy tym, dla ulatwienia interpretacji i poréwnywalnosci wynikéw
miedzy krajami, reakcje normalizujemy w ten sposob, by dany szok struktu-
ralny generowal w kazdym kraju jednostkowa innowacje zmiennej, ,,od ktorej”
pochodzi (np. szok popytu na prace w kazdym kraju podnosi wskaznik za-

trudnienia o 1 proc.).?”

361stnieje kilka prac analizujacych w ramach metodologii SVAR/SVECM rynek pracy
Niemiec (Bruggeman, 2004), krajow skandynawskich (Jacobson, Vredin, Warne, 1997).
Balmaseda et al. (2000) objeli badaniem 16 krajow OECD. Niestety detaliczne wyniki
prezentuja tylko dla Francji, Niemiec, Wielkiej Brytanii i Stanéw Zjednoczonych, a dla
Irlandii prezentuja jedynie historyczne dekompozycje wariancji.

3TW zalaczniku B prezentujemy dla kazdego kraju funkcje reakcji zatrudnienia i
bezrobocia na kazdy z czterech ,wewnetrznych” szokéw strukturalnych, wraz z przedzi-
alami ufnosci uzyskanymi poprzez symulacje bootstrap.
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Funkcje reakcji na impuls, cho¢ przydatne dla prezentacji mechanizmu
propagacji poszczegdlnych szokéw na rynkach pracy NMS8, nie dostarczaja
jednak wiedzy na temat historycznego znaczenia poszczegdlnych zaburzen
dla ewolucji tych rynkéw pracy w latach 1996-2007. Pewng informacje na
ten temat niosa historyczne dekompozycje wariancji poszczegblnych zmi-
ennych, ktore prezentujemy w dalszej czesci rozdzialu, przede wszystkim
jednak symulacje bedace przedmiotem rozdziatlu kolejnego, gdzie, na pod-
stawie zidentyfikowanych przez model zaburzeri strukturalnych, analizujemy
hipotetyczne ewolucje rynkéw pracy NMS8 pod warunkiem nie wystapienia
pewnych zaburzen strukturalnych. Skupiamy sie przy tym na tych szokach,
ktore, zgodnie z uzyskanymi oszacowaniami, odegraly historycznie najwiek-
szg role dla ewolucji polskiego rynku pracy w okresie 1996-2007.

3.1 Szoki popytu i podazy pracy

Szoki popytu na prace zgodnie z intuicja zwickszaja zatrudnienie i wyna-
grodzenia obnizajac bezrobocie, przy czym zauwazy¢ mozna pewne zrézni-
cowanie pomiedzy analizowanymi krajami pod katem skali i trwalosci im-
pulsu popytowego (rys. 3.1). W szczegolnosci, w Czechach i Litwie wywiera
on przejsciowe skutki w postaci spadku bezrobocia, natomiast w pozostaltych
krajach dodatni impuls popytu na prace powoduje trwate obnizenie bezrobo-
cia. Analogiczny wynik uzyskuja przy tym zaréwno Bruggeman (2004) dla
gospodarki niemieckiej, jak Breitung, Bruggemann, Lutkepohl (2004) dla
kanadyjskiego rynku pracy.?® Warto zwrocié¢ uwage, ze poziomy, na ktérych
stabilizuje sie odpowiedZ bezrobocia w poszczeg6lnych krajach, choé¢ rézna
w kategoriach wzglednej zmiany, jest dosé¢ jednorodna w kategoriach zmian
wskaznika bezrobocia, czy tez rownowaznie, odsetka bezrobotnych w popu-
lacji w wieku produkeyjnym.3?

Polska nieco wyréznia sie silniejsza tendencja do wygasania szoku popy-
towego niz inne rozwazane kraje, zwlaszcza w przypadku bezrobocia. W
przeciwienistwie do np. Stowacji i Stowenii, gdzie maksymalne odchylenie
bezrobocia osiggane jest po ok. 10 kwartalach, w Polsce po tym czasie sta-
bilizuje sie ono na poziomie zblizonym do 1/2 maksymalnego wychylenia (por
rys. 3.1). Przejciowa i nieznaczna reakcja wynagrodzen sprawia, ze mecha-
nizm transmisji szoku popytowego na polskim rynku pracy przypomina tra-
jektorie oszacowane przez Dolado, Jimeno (1997) dla Hiszpanii. Wydaje sie,
ze dla obu krajow wspoélng prawidlowoscia jest, iz negatywne szoki popytu na

38 Przejsciowa reakcja bezrobocia w Czechach i Litwie jest wiec nieco zaskakujaca, lecz
jak pokazuja wyniki Jacobson, Vredin, Warne (1997) dla Norwegii i Szwecji, spotykana
w analizach SVAR/SVECM rynku pracy. Wydaje sie¢ jednak, ze przyczyn nie nalezy
upatrywaé¢ w fundamentalnej odmiennosci instytucjonalnej tych rynkow pracy.

39Dla przyktadu, reakcja bezrobocia w Wegrzech, gdzie wskaznik bezrobocia byl w
rozwazanym okresie przecietnie dwukrotnie nizszy niz w Polsce, jest w ujeciu procentowym
dwukrotnie silniejsza.
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prace nie pociagaja za soba kompresji wynagrodzeri, czego nalezatoby oczeki-
waé na rynku elastycznym, gdzie dostosowania cenowe zachodza predko,
pozwalajac zmiennym iloSciowym na powr6t do stanu réwnowagi.

Szoki podazy pracy (rys. 3.2) prowadza we wszystkich krajach oprocz
Polski do permanentnego wzrostu bezrobocia o co najmniej 0,5 proc. Sita
reakcji bezrobocia w Stowacji jest wyraznie silniejsza niz w pozostatych kra-
jach. Bezrobocie wzrasta tam permanentnie prawie o 2 proc., czemu z czasem
towarzyszy ujemna reakcja wynagrodzen realnych. Za wyjatkiem tego kraju,
odpowiedz ptac i zatrudnienia na szok podazy pracy okazuje sie zanied-
bywalna. Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido (2000) wskazuja, cho¢ nalezy
pamietaé, ze na podstawie modelu SVAR, Zze wynagrodzenia obnizalty sie w
nastepstwie szokdéw podazy pracy w tak réznych krajach instytucjonalnie kra-
jach jak Niemcy, Wielka Brytania i Stany Zjednoczone, choé juz we Francji
wplyw ten byl paradoksalnie przeciwny. Co istotne, brak takiego wplywu
w uzyskanych oszacowaniach dla krajach NMS8 stanowi pewna przestanke
wystepowania w nich potencjalnie istotnych sztywnosci wynagrodzen.

W Polsce dodatni szok podazy okazuje sie mieé¢ przejsciowe skutki dla
wskaznika bezrobocia. Przy tym, przyjety w Polsce w drugiej potowie lat
90-tych model pasywnej polityki rynku pracy sprawiat, ze w Polsce obser-
wowaé mozna bylo znacznie czesciej epizody dezaktywizacji, spadku podazy
pracy, niz epizody wzrostu liczby oséb aktywnych zawodowo (por. For-
tuny, Nesporova, Popova, 2003; Bukowski, Lewandowski, 2006). W $wi-
etle uzyskanego oszacowania uznaé¢, ze indukowane polityka spoteczna ob-
nizanie aktywnoéci zawodowej w Polsce nie umozliwialo trwalego obnizania
bezrobocia. Ze wzgledu na specyfike tego zjawiska pdznej fazy transformacji,
implikacje zaburzen podazy pracy dla ksztaltowania sie bezrobocia i zatrud-
nienia w przyszlosci moga by¢ wyraznie odmienne, na co wskazuje krytyka
Lucasa (1976).

3.2 Szoki wynagrodzen oraz szoki produktywnoSsci

Reakcje agregatow rynku pracy na dodatni szok wynagrodzen realnych (rys.
3.3) przebiegaja w Polsce jak i wigkszosci pozostatych analizowanych kra-
jow poprzez wzrost bezrobocia i spadek zatrudnienia, ktore stabilizuja sie
po uplywie kilku kwartaléw na nowych, odpowiednio wyzszych i nizszych
poziomach. Trwale konsekwencje zaburzen wynagrodzen realnych, ktore
ekonomicznie interpretowaé¢ mozna jako przesuniecia sity przetargowej w
negocjacjach placowych na rzecz pracownikéw, wzmacniajace sztywnosci
wynagrodzen, jest czesto wskazywanym czynnikiem stojacym za zmianami
wielkosci bezrobocia i zatrudnienia.

Zarowno Breitung, Bruggemann, Lutkepohl (2004) dla Kanady, jak i
Jacobson, Vredin, Warne (1997) dla krajow skandynawskich, przypisuja in-
nowacjom w wynagrodzeniach (modyfikacjom w procesie ustalania wyna-
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grodzen) role czynnika permanentnie wplywajacego na bezrobocie. Wobec
tego nie dziwi powszechnos$é analogicznej prawidlowosci w krajach regionu.°

Jak argumentujemy w kolejnym rozdziale, szoki wynagrodzeni, interpre-
towane jako ich sztywnosci plac, czyli brak ich elastycznosci w dét w sytuacji
wystapienia presji na obnizenie wynagrodzeri w gospodarce, odegraly istotna
role dla wzrostu bezrobocia w Polsce na przestrzeni lat 1999-2002. Nastep-
nie, warto zauwazy¢, ze w przypadku Stowacji transmisja szoku wynagrodzen
zachodzi w odmienny sposob (rys. 3.3) - bezposrednia odpowiedz zatrud-
nienia i bezrobocia nastepuje w przeciwnych kierunkach niz w pozostatych
krajach, by jednak po ok. 3 kwartalach ustabilizowa¢ sie na poziomach
zgodnych z intuicja i odnotowanym dla pozostalych krajow. Wydaje sie,
ze mozna to powigzaé¢ z tym, ze w tym kraju ,znaczne” szoki wynagrodzen
byly zwiazane z cyklem politycznym, zwiekszaniem zatrudnienia i wyna-
grodzen w sektorze publicznym i zamrazaniu cen regulowanych*' w ramach
kampanii wyborczych (por. OECD, 2003; Bukowski, Koloch, Lewandowski,
2007). Dlatego dodatniemu szokowi wynagrodzen w bardzo krotkim okre-
sie towarzyszy¢ mogto wyzsze zatrudnienie, efekt ten jednak zanikal juz po
kilku kwartatach.

Nastepnie, model wskazuje analogiczne reakcje rynkéw pracy Polski i
pozostatych rozwazanych krajow na szok produktywnosci (rys. 3.4), jak
odpowiedzi uzyskiwane w szeregu (strukturalnych) modeli VAR /VECM rynkow
pracy krajow EU15 i Stanoéw Zjednoczonych, por. Blanchard, Quah (1989),
Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido (2000), Bruggeman (2004). Reakcja ta
polega na na przejSciowym wzroscie bezrobocia i spadku zatrudnienia, ktore
wygasaja po uplywie od 3-4 (Polska, Stowenia) do ok. 10 kwartalow (Czechy,
Wegry). Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido (2000) wskazuja na podobne
spektrum okreséw wygasania szoku produktywnosci w krajach OECD. W
Niemczech jest on zgodnie z wynikami tych autoréw, wzglednie dtugi, choé
odchylenia bezrobocia sa mniejsze niz np. we Francji.*?

Przejsciowym reakcjom zatrudnienia i bezrobocia na szok produktywnosci
towarzyszy trwaly wzrost produktu na pracujacego i stopniowy wzrost wyna-
grodzen, ktore w dtugim okresie stabilizuja sie na poziomie zadanym przez
relacje kointegrujaca (2.2.1). Tym samym, szok produktywnosci prowadzi
do przejéciowo wzmozonej destrukcji miejsc pracy, ktéra z czasem ustepuje
kreacji miejsc pracy, poprzez tzw. efekt kapitalizacji, por. Cahuc, Zylberberg
(2004), Bukowski, Zawistowski (red.) (2008).

W dlugim okresie innowacje produktywnosci sa wiec neutralne dla pozioméw
(wiec 1 wskaznikow) zatrudnienia oraz bezrobocia, jednak trwajace kilka-

4ONiezgodna z intuicja odpowiedz zatrudnienia i bezrobocia wystepuje w Stowenii i
czesciowo (wzrost zatrudnienia) na Lotwie.

41Co w obliczu powszechnych krotkookresowych sztywnosci ptac nominalnych zwieksza
wynagrodzenia realne.

42Niestety autorzy ci nie prezentuja tak szczegotowej informacji dla innych krajow strefy
euro.
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kilkanascie kwartatow dostosowania, niezbedne do ich absorpcji i adaptacji,
ilustrowanych trwalym podniesieniem poziomu produktu na pracujacego i
wynagrodzen realnych (rys. 3.4), implikuja w poszczegolnych krajach odmi-
enny koszt w postaci przejéciowego wzrostu bezrobocia. Zwraca uwage, ze
relatywnie wysoki jest on w Czechach, gdzie pierwotna reakcja bezrobo-
cia byla wyraznie silniejsza niz w pozostatych krajach, a z drugiej strony
Stowenia i Estonia wydaja sie krajami, gdzie dostosowanie do omawianego
zaburzenia zachodzito w sposob wzglednie ptynny. Polska plasuje sie blizej
krajow ,elastycznie” absorbujacych ten szok. Lewandowski, Koloch, Regulski
(2008) proponuja na podstawie tych przebiegéw absorpcji szoku produkty-
wnosci miare elastycznosci rynku pracy, omawiajac zréznicowanie pod tym
katem gospodarek NMSS8 i wybranych gospodarek UE15, pozycje Polski na
tle obu tych grup oraz wskazujac potencjalne czynniki instytucjonalne, sto-
jace za zrdznicowana zdolno$cia gospodarek do absorpcji tego zaburzenia.
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Rysunek 3.1: Funkcje reakcji

na szok popytu na prace
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Legenda: linia ciagla — zatrudnienie; linia przerywana — bezrobocie; linia z kropkami —

wynagrodzenia.
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Rysunek 3.3: Funkcje reakcji na szok wynagrodzen

20 — 8 —
n g
S e o o)
A e g
B 10 B o4 e
3 // = ’/
2 2 /
= L £ |t
= 0= 0 A
g < T~
=} 1
.2 @
g 2
E 2
=0 ! ! ! o4 \ \ \ I
0 10 20 30 40 0 10 20 30 10
¢ t
Czechy Estonia
5.000 — 10
g g B}
2 3.333 I L
z \ E /
= ! P !
21667\ ERES
g AN = /
£ N g ,
g 04 m—_;:.—_n—-n-.‘m.—.-.‘m. g 5
= >
& o~ =
. <
(o)
2 -1.667 I I I T2 -10 I I \ \
0 10 20 30 40 0 10 20 30 40
t t
Yotwa Litwa
5.000 — 10
2 3333 . g R e
=3 . // TTTTTTTTTTTTTTTT g b !
= 1667 = /
E AN = !
= 00777 - g :l'\
] /) < 0 ==
= —1.667 — 3
£ -3.333 g
0 10 2 30 0 -5 ‘ ‘ ‘ ‘
¢ 0 10 20 30 40
t
Wegr
cery Polska
3 —
2.333 .
5 S
g B 2 27
200 = & .
- /N m s s e = . ~
3 / e A R
= i Z \/
Z 2333 2 \
E I E 0N\ o s
3 ! = Vo ==
= A 667 a \
2 607 R
2 <
E 2
= ~7.000 T T T T2 2 ‘ ‘ ‘ ‘
0 10 20 30 40 0 10 2 30 40
¢ t
Stowenia Stowacja

Legenda: linia ciggla — zatrudnienie; linia przerywana — bezrobocie; linia z kropkami —

wynagrodzenia.
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Rysunek 3.4: Funkcje reakcji na szok produktywnosci
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Legenda: linia ciagla — zatrudnienie; linia przerywana — bezrobocie; linia z kropkami —

wynagrodzenia, linia z trzema kropkami — produkt na pracujacego.
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3.3 Zaburzenia popytu zagranicznego i szoki cenowe

W dalszej czeéci rozdzialu uwage skupiamy na ocenie wplywu na rynki
pracy analizowanego panelu krajow szokéw zwigzanych z wymiang miedzy-
narodowa, czyli zaburzen w popycie zagranicznym, oraz szokdéw cen wymi-
any miedzynarodowej. Mechanizm uwzglednienia oscylacji popytu ze strony
gtownych partneréw handlowych rozwazanych krajow, kontrolujacych wspolne
efekty, omowiono w rozdziale 2. Szok cen wzglednych cen wymiany wprowadzamy
jako dodatkowy instrument dla tych efektéw, réwniez wlaczajac go w esty-
macje quasi-endogenicznie. Inspiracje ku temu stanowig prace Bassanini,
Duval (2006) i Duval et al. (2007) (réwniez z tych prac zaczerpnieto sposob
konstrukeji zmiennej*3), gdzie szok cen wymiany wykorzystywany jest w dy-
namicznych panelowych regresjach agregatéw rynku pracy (Bassanini, Du-
val, 2006) czy tez w dynamicznych panelowych regresjach glebokosci i per-
systencji wahan cyklicznych w krajach OECD (Duval et al., 2007), jako
instrument kontrolujacy obserwowalne szoki. Stacjonarnosé tej zmiennejt
umozliwia wlaczenie jej do modelu analogicznie jak zmiennych kontrolujace
szoki wspolne koniunktury $wiatowe;j.

Rysunki 3.5-3.6 wskazuja, ze quasi-endogeniczne ujete wahania popytu
zagranicznego generujg reakcje zmiennych krajowych co do kierunku zgodne
z intuicja - dodatnie odchylenie popytu zagranicznego od trendu generalnie
podnosi produkt na pracujacego i wynagrodzenia oraz zwieksza zatrudnienie
obnizajac bezrobocie. Przy tym, reakcje te sa co do skali o rzad wielkosci
mniejsze niz reakcje od zmiennych krajowych, a w przypadku zaburzen ze
strony UE - praktycznie nieistotne. Nie oznacza to, ze zmienne te wywier-
aly proporcjonalnie mniejszy wplyw na ewolucje rynkéw pracy krajow NMS
w latach 1996-2007, jednak prezentowane w dalszej czesci rozdziatu dekom-
pozycje wariancji zmiennych krajowych uprawomocniajg taki wniosek. W
szczegblnosci, szoki strukturalne do wahar popytu ze strony UE15, wywier-
aly zaniedbywalny wplyw na analizowane rynki pracy.*> Wieksze znaczenie,
zwlaszcza w przypadku krajow baltyckich, Polski i Stowacji, odegraty in-
nowacje w popycie ze strony krajow WNP. Ich wzgledna rola dla wyjasnienia
zmiennosci agregatow rynku pracy, jak pokazuja jednak dekompozycje wari-
ancji w kolejnym podrozdziale, nawet w tych krajach byla mniejsza niz
szok6éw popytu na prace badz wynagrodzen.

“3Ewolucje wzglednych cen w wymianie miedzynarodowej zdefiniowano dla kazdego
kraju jako zmiane (z kwartalu na kwartal) cen importu w stosunku do zmiany cen ogdtem
(mierzonych deflatorem PKB), ktora to proporcja jest nastepnie wazona udziatem importu
w PKB. Wykorzystano dane Eurostat.

41 Test Pesarana (2003) jednoznacznie wskazal mozliwos¢ odrzucenia hipotezy zerowej o
niestacjonarnosci.

45Co oznacza, ze widoczne na rysunku 3.5 réznice w kierunkach reakcji pewnych zmi-
ennych w wybranych parach krajéw, np. Lotwie i Litwie, sa zaniedbywalne - w obu
przypadkach reakcje te sa bowiem ,w zerze”.
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Nalezy jednak zwroci¢é uwage na interpretacje zaburzenn strukturalnych
do tych zmiennych - szoki te sa impulsami modyfikujacymi ,naturalng” cyk-
liczna ewolucje strumieni dobr w wymianie miedzynarodowej, nie zas wahani-
ami catkowitego, wykazujacego rosngcy trend, strumienia débr. Bukowski,
Koloch, Lewandowski (2007) prezentuja symulacje ewolucji rynkéw pracy
Polski i pozostatych krajow NMSS8 przy zatozeniu, ze w latach 1996-2006
nie wystepowaly cykliczne wahania w handlu zagranicznym analizowanych
krajow i wahaniom tym przypisujac znaczaca role wyttumaczenia zmiennosci
zatrudnienia i bezrobocia obserwowanych w danych. Zalozenie to jest jednak
zasadniczo inne niz przyjete w niniejszym artykule.

Nastepnie, w modelu uwzgledniono (quasi-endogenicznie) réwniez szok
cenowy. Dodatni szok cen wymiany szok ten teoretycznie powinien zwiek-
sza¢ popyt na dobra krajowe, produkt i zatrudnienie, gdyz w jego wyniku
dobra importowane staja sie wzglednie drozsze od krajowych. Nalezy zwrocié
uwage, ze - podobnie jak w przypadku quasi-endogenicznych wahan popytu
zagranicznego - strukturalne zaburzenie tej zmiennej, ktéra zdefiniowana jest
jako ewolucja cen wzglednych z kwartalu na kwartal i w wiekszosci krajow
oscyluje wokél zera, ma nieco inng interpretacje niz szok strukturalny zmi-
ennych endogenicznych.

Rysunek 3.7 przedstawia reakcje gospodarek NMS8 na szok strukturalny
podnoszacy zmiany wzglednych cen wymiany miedzynarodowej kazdego z
krajow o 1 proc. Skwantyfikowana odpowiedZz wynagrodzen realnych, za-
trudnienia i produktywnos$ci w wiekszosci krajow nie przekracza 0,1 proc.
Reakcja bezrobocia, co zrozumiale, jest wieksza, jednak nie przekracza w
zadnym przypadku 0, 8 proc. Poniewaz analizowane zmienne sa w rozwazanej,
krotkiej probie ,niestacjonarne”, zaobserwowaé mozna trwaly charakter propa-
gacji szokéw. W odroznieniu od wiekszosci dotychezas analizowanych funkcji
reakcji, w przypadku szoku cenowego reakcje poszczegdlnych agregatéow w
przekroju panelowym sa dalekie od homogenicznosci. Mozna podejrzewad,
ze czynnikami stojacymi za ta niejednorodnoscia potencjalnie sg zréznicow-
ana struktura importu poszczegélnych krajéow pod katem doébr konsump-
cyjnych i inwestycyjnych oraz heterogeniczna substytucyjno$é débr impor-
towanych dobrami krajowymi (por. Fabrizio, Igan, Mody, 2006). Zagad-
nienie to wykracza jednak poza sedno niniejszego artykutu, zwtaszcza, ze
reakcje na rysunku 3.7 sa relatywnie niewielkie co do skali.

Niemniej jednak, cho¢ reakcje te wydaja sie zaniedbywalne, zwlaszcza w
przypadku produktu na pracownika, ktory reaguje w skali o rzad wielko$ci
mniejszej niz pozostate zmienne, to w polaczeniu z odpowiedziami zatrud-
nienia, mogg one owocowaé istotnymi wahaniami produktu globalnego. Na
Rysunku 3.8 prezentujemy wiec, wyznaczona na podstawie réwnolegle za-
chodzacych odpowiedzi produktu na pracujacego i zatrudnienia, reakcje re-
alnego produktu per capita na szok cen wymiany handlowe;j.*6

468cigle - realnego produktu na osobe w wieku 15-64 lat. Przyjmujac sensowne zalozenie,

40



k popytu ze strony UE15
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Legenda: linia ciggla — zatrudnienie; linia przerywana — bezrobocie; linia z kropkami —

wynagrodzenia, linia z trzema kropkami — produkt na pracujacego.
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Rysunek 3.6: Funkcje reakcji na szok popytu ze strony Rosji
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Legenda: linia ciggla — zatrudnienie; linia przerywana — bezrobocie; linia z kropkami —

wynagrodzenia, linia z trzema kropkami — produkt na pracujacego.
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Rysunek 3.7: Funkcje reakcji na szok cen wymiany miedzynaro-

dowej
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Legenda: linia ciggla — zatrudnienie; linia przerywana — bezrobocie; linia z kropkami —

wynagrodzenia, linia z trzema kropkami — produkt na pracujacego.
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Rysunek 3.8: Funkcje reakcji produktu realnego na szok cen wymi-
any miedzynarodowej
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Legenda: Wykresy przedstawiaja funkcje reakcji realnego produktu na osobe w wieku

15-64 lat na jednostkowy strukturalny szok cen wymiany miedzynarodowe;j.

44



Za wyjatkiem Czech i Stowacji produkt realny trwale wzrasta po wystapi-
eniu takiego szoku strukturalnego. Skala reakcji jest najwieksza w Stowacji
i Wegrzech (powyzej 0,1) proc. Reakcja produktu w Polsce jest skali prze-
cietnej wielkosci w rozwazanej probie, zblizonej do odpowiedzi na Litwie i
Lotwie. Warto zwroci¢é uwage, iz jedynie gospodarka estoniska cechuje sie
reakcjg produktu wykazujaca zauwazalng redukcje maksymalnego wychyle-
nia od pierwotnej trajektorii. Mozna sadzi¢, ze poniewaz szok cenowy powinien
wywieraé¢ przejéciowe skutki dla produktu,*” zdolnosé do jego czesciowej ab-
sorpcji jest oznaka ,elastycznej” reakcji gospodarki na rozwazane zaburzenie.
Tak tez postrzegaja ,elastycznosé” dla krajow OECD Duval et al. (2007), jed-
nak wyniki tych autoréw - estymujacych dynamiczny model panelowy, nie zas
model VAR /VECM - nie moga by¢ poréwnywane bezposrednio z uzyskanymi
w niniejszym artykule. Jednak na podstawie tychze, Lewandowski, Koloch,
Regulski (2008) proponuja wskaznik elastycznosci gospodarek NMS8 i pode-
jmuja probe wyjasnienia ich zréznicowania za pomoca réznic w obudowie
instytucjonalnej rynku débr tych krajow.

3.4 Historyczne dekompozycje wariancji

Prezentowane na Rysunkach 3.9 — 3.11 historyczne dekompozycje wariancji
pozwalaja oceni¢ kontrybucje poszczegdlnych szokéw do zmiennos$ci wyna-
grodzen, zatrudnienia i bezrobocia w réznych horyzontach czasowych, co
pozwala:

e Podja¢ pytanie, w jakim horyzoncie czasowym dominujacy wktad do
zmiennosci wynagrodzen realnych wnosi produktywnosé pracy, w jakim
same wynagrodzenia oraz jaki jest relatywny wkiad szokéw podazy i
popytu na rynku pracy do zmiennosci wynagrodzern w krétkim i Sred-
nim okresie.

e Oceni¢ czynniki determinujace wahania zatrudnienia i bezrobocia w
krotkim oraz Srednim okresie, czyli trwatosé impulséw indukujacych
krotkookresowe wahania na rynku pracy.

Rysunek 3.9 wskazuje, ze krajami o najdhuzszym okresie transmisji szokéw
produktywnosci do wynagrodzen, okazalty sie w grupie NMS Czechy, Lotwa,
Stowacja oraz Stowenia. W tych tez krajach w najmniejszym stopniu zmi-
enno$¢ wynagrodzen wynikata ze zmian produktywnosci, za§ w wiekszym
stopniu niz w pozostalych krajach wptywaly na nia szoki podazy i popytu na

ze wielkosé populacji ani jej struktura demograficzna nie zmieniaja sie w odpowiedzi na
szok cenowy, procentowe zmiany produktu globalnego beda identyczne jak procentowe
zmiany w ten spos6b denominowanego produktu.

47Zdaniem autoréw, dysponujac ,odpowiednio” dltugimi szeregami czasowymi, czyli
takimi, jakie sa dostepne dla najwyzej rozwinietych krajéow OECD, uzyskano by
wygasajace reakcje wszystkich analizowanych zmiennych na omawiany szok cenowy.

45



prace. 7 drugiej strony, najszybsza i najsilniejsza transmisjg zaburzen pro-
duktywnosci do wynagrodzen cechowaty sie Estonia i Wegry, gdzie juz w per-
spektywie powyzej dziesieciu kwartatow szok produktywnosé wyjasnia ponad
60 procent zmiennosci wynagrodzen. Polski rynek pracy na tym tle wydaje
sie cechowaé przecietna krotkookresows (w horyzoncie do 10 kwartatow) in-
ercja wynagrodzen, poréwnywalng z tg obserwowana w Stowenii i Wegrzech,
wyzszg niz w Estonii badz Litwie, za$ nizsza niz na Lotwie.

Rysunek 3.9: Historyczna dekompozycja wariancji wynagrodzen

VD of: "W" in: "CZECHY" VD of: "W" in: "ESTONIA" VD of: "W" in: "LOTWA"

Legenda: w— wynagrodzenia realne; uw — podaz pracy; e — popyt na prace; p — produkty-

wnos$¢; ue — wahania popytu ze strony UE; rus — wahania popytu ze strony Rosji.

Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido (2000) pokazuja, ze w krajach OECD
szoki produktywnosci generalnie wyjasniajg cato$é zmiennosci wynagrodzeri
w diugim okresie i ok. 50 procent zmiennosci w horyzoncie kilku kwartatow.
Podobnie silng transmisja szokéw produktywnosci do wynagrodzeni realnych
w krajach NMS8 cechuja sie, zgodnie z uzyskanymi wynikami, jedynie Esto-
nia i Wegry, nieco stabsza, - Polska. W pozostatych krajach zmiennos¢ wyna-
grodzeni w wyzszym stopniu wynikata albo z szokéw popytu (sugerujacych
wystepowanie potencjalnie silnych efektow insider-outsider) albo z inercji
(sztywnosci) wynagrodzen jako takich. Balmaseda et al. (2000) wskazuja
natomiast, ze jedynym krajem sposréd 16 rozwazanych przez nich, gdzie
szoki popytu i podazy wyjasnialy znacznie wiecej niz 50 proc. zmienno$ci
wynagrodzen w krotkim okresie, byta Irlandia. Réwniez Stany Zjednoczone,
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cho¢ Wielka Brytania juz nie, cechowaly sie nizsza transmisja szokéw produk-
tywnosci w zmiany wynagrodzen realnych niz kraje Europy kontynentalnej.

Roéwnoczesnie, model identyfikuje innowacje popytu na prace jako gléwne
szoki determinujace zmiennosé zatrudnienia (rys. 3.10). Szoki popytu domin-
uja w krotkim okresie, z czasem ustepujac na znaczeniu zaburzeniom wyna-
grodzen. Odzwierciedleniem tych zaleznosci znajduje wyraz w dekompozycji
wariancji bezrobocia, ktora w przypadku Estonii, Litwy i Stowacji wskazuje
na kluczowe znaczenie szok6w popytu na prace, zas w odniesieniu do Litwy i
Polski wskazuje, ze szoki popytu ustepuja na znaczeniu zaburzeniom wyna-
grodzen w horyzoncie powyzej ok. 8 kwartalow.

Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido (2000) wskazuja, ze rowniez w krajach
OECD szokiem z reguly wyjasniajacym zmienno$é bezrobocia w krotkim
okresie sg zaburzenia popytu na prace. Warto przy tym zauwazy¢, ze jedynie
w przypadku Hiszpanii, Wtoch i - zaskakujaco - Stanéw Zjednoczonych, szoki
popytowe wyjasnialy znaczacg czes¢ zmiennosci bezrobocia w dtugim okresie.
Rowniez Dolado, Jimeno (1997) wskazuja na duze znaczenie szokéw popytu,
a takze wynagrodzen, dla zmiennosci bezrobocia w Hiszpanii. Niemniej jed-
nak, zilustrowana na rysunku 3.11 rola zaburzen wynagrodzen dla ksztal-
towania bezrobocia w dlugim okresie w Polsce, przewyzsze te oszacowang,
przez wzmiankowanych autoréow dla Hiszpanii.*® Dla kontrastu Balmaseda
et al. (2000) dla postuluja dominujaca role szokéw podazy pracy dla zmi-
ennosci bezrobocia w Irlandii. Wynik ten oznacza, ze np. epizody naglego
zwiekszenia sie zasobu sity roboczej prowadza, do utrzymujacego sie wzrostu
bezrobocia. Prezentowany model SVECM jedynie dla Stowacji wskazat na
podobna zaleznos¢é. Mozna przy tym sadzi¢, ze gruntowna przebudowa insty-
tucjonalnego zaplecza gospodarki irlandzkiej poczawszy od drugiej potowy
lat 80tych sprawita, ze zacytowany wynik, odzwierciedlajacy okres 1950-
1990, jest nieaktualny. Brak jest jednak nowszych badan pozwalajacych
zweryfikowaé ten poglad.

W przypadku popytu zagranicznego, za wyjatkiem krajow baltyckich
model wskazuje na nikte oddzialtywanie wahan popytu ze strony UE15 oraz
Rosji na rynki pracy krajow NMS. Zwlaszcza w przypadku popytu ze strony
UEL15, sredniookresowy rosnacy trend wolumenu handlu przewazal nad ewen-
tualnym ograniczeniem popytu w trakcie cyklicznych spowolniei w gospo-
darce swiatowej. Z drugiej strony, w przypadku handlu z Rosja i WNP,
wplyw zaburzen z tej strony wynika w gtéwnej mierze z kryzysu rosyjskiego
w roku 1998, tak wiec w przypadku krajow baltyckich i Polski jest zrozumi-
aty. 4

48Balmaseda, Dolado, Lopez-Salido (2000) nie uwzgledniaja strukturalnego szoku wyna-
grodzein w swoim modelu. Odniesienie si¢ do ich wynikéw jest wiec w tym miejscu
niemozliwe.

49Mozna przypuszczaé, ze przypisanie przez model znacznej roli w wyjasnieniu zmien-
noéci zatrudnienia w Czechach wahaniom popytu ze strony Rosji jest bledem identyfikacji
zwigzanym z tym, ze w momencie szoku rosyjskiego, Czechy, kraj wzglednie stabo zinte-
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Rysunek 3.10: Historyczna dekompozycja wariancji zatrudnienia

VD of: "E" in: "CZECHY" VD of: "E" in: "ESTONIA"

VD of: "E" in: "LITWA"

20 30

VD of: "E" in: "SLOWENIA"

Rysunek 3.11: Historyczna dekompozycja wariancji bezrobocia

VD of: "

VD of: "U" in: "LOTWA"

20 30

VD of: "U" in: "LITWA"

20 30

VD of: "U" in: "SLOWENIA" VD of: "U" in: "SLOWACJA"

Legenda: w— wynagrodzenia realne; u — podaz pracy; e — popyt na prace; p — produkty-

wnos$¢; ue — wahania popytu ze strony UE; rus — wahania popytu ze strony Rosji.
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growany handlowo z WNP, doswiadczaly skutkéow wczesniejszego kryzysu walutowego.
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Rozdzial 4

Identyfikacja szokéw
strukturalnych 1 syntetyczna

ocena elastycznosci gospodarek
NMSS8

4.1 Identyfikacja szokéw strukturalnych - symulacje
modelu

Na podstawie oméwionej w podrozdziale 2.3 identyfikacji strukturalnej czesci
modelu, uzyskano szeregi poszczegdlnych, parami ortogonalnych, szokéw
strukturalnych dla kazdego kraju. Poprzez opisang w Dodatku A proce-
dure estymacji reprezentacji Beveridge’a-Nelsona procesu skointegrowanego,
mozliwe jest przedstawienie ewolucji analizowanych zmiennych jako zlozenia
sekwencji tych szokéw strukturalnych, w szczegélnosci - co jest przedmiotem
niniejszego rozdziatu - przeprowadzenie retrospektywnych symulacji ewolucji
gospodarek NMS przy zalozeniu nie wystepowania pewnych szokéw struk-
turalnych w wybranych podokresach. Eksperyment taki pozwala ocenié,
jaka wage dla faktycznych przemian na rynku pracy w Polsce i pozostatych
nowych krajach czlonkowskich UE w latach 1996-2007, mialy poszczegblne
rodzaje interpretowalnych ekonomicznie szokéw strukturalnych.

Rysunki 4.1 — 4.3 prezentuja wyniki symulacji modelu, pozwalajacych
oceni¢ wzgledne znaczenie szokéw popytu zagranicznego, zaburzen popytu
na prace oraz interakcji obu tych szokéw z innowacjami w wynagrodzeniach,
dla ksztaltowania sie sytuacji na rynkach pracy krajéow NMS w rozwazanym
okresie.

Jak zaznaczono w podrozdziatach 3.3-3.4, generalnie rzecz biorgc szoki
wahari popytu zagranicznego odegraly nieznaczna role dla ewolucji zatrud-
nienia i bezrobocia w krajach NMS. Wytlaczenie strukturalnych szokéow za-
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granicznych na przestrzeni catego rozwazanego okresu®® wywiera jednak za-
uwazalny wplyw na rynki pracy Polski i Stowacji. Przy tym, rysunek 4.1
wskazuje, ze w Polsce spadek popytu ze strony Rosji przyczynit sie do spadku
zatrudnienia na przetomie lat 1998/1999, ktory propagowatl sie kolejne lata
obnizajac wskaznik zatrudnienia o ok. 1 pkt. proc. Natomiast Stowacja
okazala sie jedynym krajem, w ktorym szoki popytu ze strony UE15 w ciaggu
niemal calego analizowanego okresu podwyzszaly, choé¢ nieznacznie, zatrud-
nienie, w szczegolnosci niwelowaly tempo spadku zatrudnienia na przetomie
dekad. W przypadku Czech na rysunku widoczne jest natomiast przypisanie
przez model wahaniom popytu rosyjskiego efektéw czeskiego kryzysu walu-
towego.

Nawet jesli generalnie zaburzenia popytu zagranicznego raczej umiarkowanie
wplywaly na ewolucje rynkéw pracy NMS, to jak pokazuje rysunek 4.2,
najwiekszy co do skali szok, wywolany przez kryzys rosyjski, miat konsek-
wencje zauwazalne we wszystkich krajach gospodarczo powiazanych wowczas
z Rosja. Co wiecej, jego skutki zostaly wzmocnione przez rownolegle wys-
tepujace zaburzenia wynagrodzen, ktére nalezy zinterpretowaé jako szty-
wno$ci wynagrodzen realnych. Przeprowadzone symulacje wskazuja, ze zaréwno
w Polsce, jak i w Stowacji i Litwie, wzrost bezrobocia w koricu ubiegte;j
dekady bytby zauwazalnie mniejszy, gdyby wynagrodzenia realne dostosowaty
sie bardziej elastycznie, czyli innymi stowy - obnizyly sie. Przy tym, o ile
model wskazuje na utrzymujacy sie dodatni wptyw samego szoku rosyjskiego
na bezrobocie w Estonii, to zgodnie z uzyskanymi wynikami, w tym kraju sz-
tywnosci wynagrodzen nie odegraly wowczas roli intensyfikujacej owo zaburze-
nie.

Na analogiczng role sztywnosci wynagrodzen wspottowarzyszacym zaburzeniom
popytowym, tym razem szokom popytu na prace, wskazuje rysunek 4.3.
Prezentujemy na nim hipotetyczne trajektorie bezrobocia w NMS przy za-
tozeniu brakéw szoku popytu na prace oraz wynagrodzeri w ciggu roku 2000.
Wtagnie tym szokom model przypisuje bowiem kontynuacje spadku zatrud-
nienia i wzrostu bezrobocia w Polsce, zapoczatkowanych kilka kwartatow
wcezesniej. Uzyskane wyniki wskazuja, ze negatywny szok popytu na prace
w tym okresie odpowiada za okolo potowe wzrostu bezrobocia w okresie
od roku 2000 do 2003, gdy osiagneto ono apogeum, za$ za pozostaly czesé
odpowiadaja sztywnosci wynagrodzeni. Podobna, choé¢ wyraZnie mniejsza co
do skali zaleznos¢ mozna zauwazy¢ na fotwie i w Stowacji. Natomiast w
Estonii, elastyczne dostosowanie wynagrodzen zniwelowato skutki ujemnego
szoku popytu na prace.

*0Zerujemy szoki poczawszy od dziewiatego kwartatu w probie. Szoki zidentyfikowane
na jej poczatku zawieraja nie tylko zaburzenia zidentyfikowane dla konkretnego momentu,
ale tez skumulowane szoki wcze$niejsze, z okresu nie objetego proba. Eliminujac z ekspery-
mentu zaburzenia z pierwszych dwoch lat analizowanego okresu, zmniejszamy wiec ryzyko
obciazenia symulacji bledna identyfikacja szokéw na jego poczatku.
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Rysunek 4.1: Wplyw szokéw w popycie zagranicznym na zatrud-
nienie w krajach NMS w okresie 3kw1996-4kw2007
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Legenda: linia ciggla — faktyczna trajektoria wskaznika zatrudnienia; linia przerywana —
hipotetyczna trajektoria wskaznika zatrudnienia przy zatozeniu braku szokéw w handlu z
WNP w okresie 1kw1998-4kw2007; linia kropkowana — hipotetyczna trajektoria wskaznika
zatrudnienia przy zatozeniu braku szokéw w handlu z WNP i EU15 w okresie 1kw1998-
4kw2007. 52



Rysunek 4.2:

Wplyw szokéw w popycie zagranicznym i zaburzen

wynagrodzeni na bezrobocie w krajach NMS w okresie 3kw1996-
4kw2007
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WNP w okresie 3kw1998-2kw1999; linia kropkowana — hipotetyczna trajektoria wskaznika
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Rysunek 4.3: Wplyw szokéw popytu na prace i zaburzen wyna-
grodzen na bezrobocie w krajach NMS w okresie 3kw1996-
4kw2007
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Legenda: linia ciggla — faktyczna trajektoria wskaznika bezrobocia; linia przerywana —
hipotetyczna trajektoria wskaznika bezrobocia przy zalozeniu braku szokéw popytu na
prace w okresie 1kw2000-4kw2000; linia kropkowana — hipotetyczna trajektoria wskaznika
zatrudnienia przy zalozeniu braku szokow p(g)&ltu na prace i szokéw wynagrodzen w okresie
1kw2000-4kw2000.



4.2 Syntetyczna ocena elastycznos$ci gospodarek NIMSS8

W niniejszym artykule przez elastycznos¢ rozumiemy zdolnosé¢ danego rynku
do przywrdcenia dawnego badz osiagniecia nowego stanu rownowagi w nastepst-
wie wystapienia zewnetrznych wobec niego zaburzeni. Rynki nieelastyczne
dziataja zatem nieefektywnie (mniej efektywnie niz rynki elastyczne) poprzez
to, ze potrzebuja dluzszego czasu po wystapieniu zaburzenia na absorpcje
jego bezposrednich skutkéw. Metodologie syntetycznej oceny elastycznosci
rynkéw pracy i débr prezentuja szczegdélowo Koloch, Lewandowski i Regulski
(2008) (dalej KLR 2008) w artykule stowarzyszonym z niniejszym opracow-
aniem. 7 tego wzgledu tutaj ograniczamy sie tylko do zacytowania i sko-
mentowania tam opisanych wynikow, odsylajac czytelnika zainteresowanego
bardziej detalicznym przedstawieniem szczegdtéw technicznych, do artykutu
7rodtowego. Autorzy ci wykorzystuja oszacowany w niniejszym artykule
model SVECM do skonstruuowania trzech miar (w tym jednej w dwoch wari-
antach), stuzacych kolejno do zmierzenia: (1) elastycznosci (lub przeciwnie
- sztywnosci) wynagrodzen realnych (w dwoch ujeciach), (2) elastycznosci
realokacji czynnikéw produkeji w obliczu szoku produktywnosci, oraz (3)
zdolnosci do absorpcji przez produkt globalny szoku cen wymiany miedzy-
narodowe;j.

Pierwsza z wprowadzonych przez w pracy KLR (2008) miar oparta jest o
uzyskane w niniejszym opracowaniu oszacowanie relacji kointegrujacej (por.
podrozdzial 2.2), wiazacej ze soba wynagrodzenia realne, produkt na pracu-
jacego, bezrobocie oraz zatrudnienie w krajach NMS8. KLR (2008) wprowadzaja
wskaznik zdefiniowany jako przecietny czas powrotu ukladu zmiennych do
ich atraktora dhugookresowego, w postaci trajektorii wynagrodzer realnych
wyznaczanych przez oszacowana relacje kointegrujaca, warunkowo wzgle-
dem wystapienia tylko jednego zaburzenia strukturalnego determinujacego
ewolucje systemu.?! Miare te Koloch, Lewandowski i Regulski nazywaja sz-
tywnoscia nierownowagi krotkookresowej (w skrocie SNK), prezentujac ja w
dwoch wersjach. Pierwsza wersja (SNK-1) obliczona jest na podstawie symu-
lacji modelu SVECM z niniejszego artykutu, z uwzglednieniem jedynie in-
nowacji do procesu ustalania ptac, czyli kwantyfikuje inercje zaburzen wyna-
grodzeni w poszczegdlnych krajach NMS. Druga wersja (SNK-2) jest syntety-
czng miarg sztywnosci wynagrodzen w nastepstwie szokéow produktywnodci,

51 Jak argumentujg Koloch, Lewandowski i Regulski (2008) rozlaczne rozwazenie zdol-
nosci wynagrodzeni realnych do powrotu do trajektorii réwnowagowej warunkowo wzgle-
dem poszczegbdlnych endogenicznych szokéw strukturalnych, zidentyfikowanych w histo-
rycznych szeregach czasowych w okresie 1996-2007, eliminuje ryzyko mylnej interpretacji
obliczonej miary, polegajace na tym, ze sekwencje szokéw strukturalnych w poszczegél-
nych krajach nawzajem si¢ wzmacnialy lub niwelowaly, przez co obserwowane w danych
dla danej gospodarki przecietne tempa powrotu wynagrodzen do réwnowagi éredniookre-
sowej obciagzone byly niepewnoscia co do stojacego za nimi czynnika, jakim mogta by¢ nie
tylko bedaca przedmiotem zainteresowania zdolno$é wynagrodzen do predkiej absorpcji
szokow, lecz takze idiosynkratyczna sekwencja szokéw w réznych krajach.
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popytu na prace i jej podazy, czyli impulséw indukujacych konieczno$é dos-
tosowan po stronie wynagrodzen realnych.

Drugim syntetycznym indeksem mierzacym elastycznosé rynkéw oblic-
zonym na podstawie oszacowanego tu modelu SVECM, ktory uwzgledniaja w
swoim artykule KLR 2008, jest indeks zdolnosci do realokacji czynnikéw pro-
dukcji (ZDR), zdefiniowany jako stosunek pomiedzy skumulowanym procen-
towym odchyleniem bezrobocia do pierwotnej trajektorii w reakcji na jednos-
tkowy strukturalny szok produktywnosci, do dlugookresowej reakcji wyna-
grodzen realnych w odpowiedzi na ten wtasnie szok. Wskaznik ten Koloch,
Lewandowski i Regulski konstruuja w spos6b analogiczny do propozycji Bal-
maseda et al. (2000), ktorzy za jego pomoca poréwnali elastycznosé rynkow
pracy w 16 krajach OECD. Wskaznik ten skonstruowano w ten sposéb by
jego wyzsza warto$é oznaczata wieksza, ,sztywnos¢” danego rynku.

Trzecia z zaproponowanych przez KLR 2008 miar elastycznosci wyko-
rzystujacych oszacowany tu model SVECM, jest miara oddajaca szybkosé
absorpcji szoku cenowego (ASC) zdefiniowana jako skumulowana wartosé
bezwzglednych procentowych réznic miedzy produktem a jego dtugookre-
sowg odpowiedzig na szok cenowy, podzielong przez proporcje miedzy fi-
nalnym a maksymalnym odchyleniem produktu od wyjsciowej trajektorii
(por. KLR, 2008). Podobnie jak poprzednio, wskaznik ten zostal tak skon-
struowany, by jego wyzsze wartosci odpowiadaty wiekszej sztywnosci danej
gospodarki w zakresie absporpcji szoku cenowego.

Tablica 4.1: Miary elastycznosci rynkéw pracy i dobr NMSS8
Kraj SNK-1 SNK-2 ZDR ASC
Czechy 0.09 0.35 1.00 0.52
Estonia 0.11 0.36 0.36  0.00
Fotwa 1.00 0.72 0.00 0.15
Litwa 0.39 0.68 0.38 0.71
Wegry 0.34 0.18 0.34 1.00
Polska 0.16 0.63 0.21 0.69
Stowenia 0.00 0.03 0.06 0.46
Stowacja 0.24 0.14 0.08 0.16

Uwagi: SNK-1: Sztywnosé nieréwnowagi krétkookresowej wzgledem szokéw wynagrodzen;
SNK-2: Sztywnos¢ nieréwnowagi krotkookresowej wzgledem szokéw popytu, podazy pracy i
produktywnosci; ZDR - Zdolnosé do realokacji; ASC - Absorpcja szoku cenowego.
Wskazniki obliczono na podstawie oszacowanego modelu SVECM, znormalizowano do
przedziatlu <0,1>,w przypadku SNK-2 miara finalna jest obliczona jako $rednia z 3 znormal-
izowanych indekséw sztywnosci wynagrodzen obliczonych warunkowo wzgledem poszczegol-
nych szokéw strukturalnych.

Zestawienie wartosci wszystkich trzech miar sztywnosci dla badanych
krajow NMSS8 prezentujemy w syntetycznej tabeli 4.1, ktéra mozna takze
znalezé w cytowanej pracy Koloch et al. (2008). Po pierwsze zwraca uwage,
ze najwieksza sztywnoscia wynagrodzen w okresie 1996-2007 wsrod paristw
NMSS8 cechowala sie Lotwa, zaréwno w odniesieniu do inercji zaburzen pro-
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cesu formowania plac, jak i sztywnosci wynagrodzen w reakcji na pozostate
endogeniczne szoki strukturalne. Roéwniez na Litwie sztywnosci te byty
wzglednie wyzsze niz w pozostatych krajach rozwazanej grupy. Na przeci-
wnym biegunie pod wzgledem elastycznosci wynagrodzen znajduja sie Stowe-
nia (w obu ujeciach), Czechy i Estonia w przypadku trwalosci szokow wyna-
grodzen, oraz Wegry i Stowacja w przypadku reakcji wynagrodzenn na inne
szoki. Polska na tym tle lokuje sie w srodku stawki. Uzyskane wyniki
wskazujg, ze w Polsce inercja szokow wynagrodzeri byta relatywnie umi-
arkowana, lecz sztywno$é w odpowiedzi na pozostate szoki strukturalne -
do$¢ wysoka. W Polsce wynika to zwtaszcza ze sztywnosci w odpowiedzi na
szoki popytu na prace. Sztywnosci te byly jednak na tyle duze, ze odegraly
wazng role dla historii ewolucji zatrudnienia i bezrobocia w Polsce po roku
1995.

W istocie rzeczy, przeprowadzone powyzej symulacje modelu SVECM
wskazuja, ze za ewolucje polskiego rynku pracy w latach 1996-2007, w szczegdl-
noéci za odrbzniajacy Polske od pozostalych krajow UE, znaczny wzrost
bezrobocia oraz spadek zatrudnienia w latach 1998-2003 w Polsce wynikal z
wystapienia dwoch epizodéw negatywnych szokow:

e spadku popytu zagranicznego w nastepstwie kryzysu rosyjskiego,
e spadku popytu na prace na przestrzeni lat 2000-2001.

W obu przypadkach, sztywnosci wynagrodzen realne odegraly role inten-
syfikujaca negatywny wptyw tych pierwotnych impulséw na wielko$¢ za-
trudnienia. Innymi stowy, uzyskane oszacowania wskazuja, ze jesli wyna-
grodzenia w Polsce dostosowywalyby sie do spadku zapotrzebowania firm na
site robocza w sposob elastyczny, wowczas wzrost bezrobocia na przestrzeni
lat 1998-2003 bylby niemal o potowe mniejszy. Model SVECM wskazuje
wiec, ze o ile mechanizmy absorpcji poszczegdlnych szokéw strukturalnych w
Polsce przebiegaty w rozwazanym okresie relatywnie elastycznie - w poréwna-
niu do pozostatych krajow NMS8, stanowiacych, ze wzgledu na podobieristwa
poziomu rozwoju i dostosowan instytucjonalnych, wrecz jedyna mozliwa grupe
odniesienia dla takiej oceny - o tyle zidentyfikowane sztywnosci wynagrodzen
stanowity niemal gtéwna przeszkode w adaptacyjnosci gospodarki polskiej do
negatywnych szokéw wywierajacych presje na spadek zatrudnienia i wzrost
bezrobocia. Koloch, Lewandowski, Regulski (2008) analizuja ten watek sz-
erzej, poszukujac w otoczeniu instytucjonalnym rynkéw pracy i débr czyn-
nikéw stojacych za tymi sztywnosciami.

Zgodnie z zaprezentowanymi powyzej symulacjami modelu SVECM, po-
zostale szoki nie odgrywaly wiekszej roli dla z zmian na rynku pracy w Polsce
w latach 1996-2007. Dzialo sie tak przede wszystkim dlatego, ze szoki te w
omawianym okresie mialy relatywnie malg site i zostaly w calodci zaab-
sorbowane. Obserwowana zmienno$¢ byta jednak wystarczajaca do tego, by
mozliwe byto oszacowanie odpowiednich miar elastycznoéci. Po pierwsze, jak

o7



rowniez zauwazaja KLR (2008), zgodnie z uzyskanymi oszacowaniami dla lat
1996-2007, absorpcja szokéw produktywnosci w najmniej elastyczny sposéb
zachodzi w gospodarce czeskiej, wyraznie negatywnie odrdzniajacej sie pod
tym wzgledem od pozostalych NMSS8. Jest to zgodne z omoéwiong powyzej
analiza funkcji reakcji na impuls w postaci szoku produktywnosci, zgodnie
z ktora (por. podrozdzial 3.2) Czechy sa krajem, gdzie koszt przejSciowego
wzrostu bezrobocia w reakcji na szok produktywnosci jest relatywnie wysoki.
Sprawniej, z takim szokiem radzity sobie Litwa, Estonia i Wegry. Natomi-
ast w takich krajach jak Lotwa, Stowacja i Slowenia "koszt po$wiecenia"w
kategoriach zakumulowanego przej$ciowego wzrostu bezrobocia w nastepst-
wie szoku produktywnosci, byt w rozwazanym okresie najmniejszy. Pol-
ska na tym tle prezentuje sie jako kraj o przecietnej zdolnosci do absorpcji
rozwazanego zaburzenia.

Przy tym, Koloch, Lewandowski, Regulski (2008) zestawiaja indeksy
elastycznosci realokacji dla Polski i pozostatych krajow NMSS8, z analog-
icznymi miarami zaprezentowanymi w pracy Balmaseda et al. (2000) dla
11 krajow UE. Stanowiacy podstawe dla wskaznikow KLR (2008) oszacow-
any w niniejszej pracy panelowo model SVECM na danych kwartalnych za
okres 1006-2007, odpowiada na zblizony zestaw pytan badawczych jak mod-
ele prezentowane przez Balmaseda et al. (2000), czyli modele SVAR osza-
cowane dla 16 krajow OECD na danych rocznych za lata 1950(1954)-1996.
Jak argumentowaliSmy w poprzednim rozdziale, uzyskane w obu pracach
wyniki wskazuja na znaczne podobienistwo transmisji poszczegdlnych szokow
na rynkach pracy obu grup krajéw. Jednak réznice miedzy modelami wyk-
luczaja metodologicznie uprawomocnione poréwnywanie konkretnych osza-
cowan parametréw, a wiec rowniez miar obliczonych na podstawie tych os-
zacowan. Kraje obu grup uporzadkowaé¢ mozna jednak w sposéb widoczny
w Tablicy 4.2.

Tablica 4.2: Elastyczno$ci realokacji w krajach NMSS8 i wybranych UE15

UE15 NMSS8

Najwyzsza elastycznos$é Niemcy, Austria, Irlandia, Stowenia, Stowacja, Lotwa
Szwecja

1 Wielka Brytania, Holan- Polska, Estonia
dia, Francja

I Dania, Belgia, Wtlochy Litwa, Wegry

Najnizsza elastycznosé Hiszpania Czechy

Opracowanie wtlasne na podstawie KLR (2008)

Ostatnia z zaproponowanych przez KLR (2008) miar opartych o osza-
cowany w niniejszym artykule model SVECM - zdolnosé¢ do absorpcji szoku
cenowego na podstawie reakcji produktu globalnego - identyfikuje Estonie
jako gospodarke najbardziej elastyczng pod tym katem, co wynika w duzej
mierze z tego, ze maksymalne odchylenie produktu realnego od wyjsciowej
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trajektorii jest w przypadku Estonii niwelowane niemal w 1/3. Nieznacznie
gorzej wypadaja Lotwa i Stowacja. Na drugim biegunie znajduja sie Wegry,
a nastepnie Litwa i Polska, w ktoérych jednak przypadku dystans do ,na-
jbardziej sztywnej” gospodarki wegierskiej jest wiekszy, niz do plasujacych
sie w polowie stawki Czech i Stowenii.

Jako generalnie najbardziej elastyczne, w oparciu o prezentowane metody
pomiaru elastycznosci, jawia sie Stowenia, Estonia i Stowacja. Pozostale
kraje NMS wydaja sie by¢ przecietnie mniej elastyczne, cho¢ kazdy z nich
w pewnym aspekcie prezentuje sie dos¢ dobrze. Przypisujac réwna wage
kazdemu z prezentowanych w powyzszej tabeli wskaznikow, Polska lokuje
sie w érodku stawki, do§¢ wyraznie ustepujac wymienionym powyzej trzem
krajom i nieznacznie dystansujac pozostate. Relatywnie najwieksze znacze-
nie w przesztosci dla absorpcji zaburzen makroekonomicznych dotykajacych
nasz kraj miala nie najwyzsza elastyczno$é ptacowa, przedtuzajgca okres
negatywnego oddzialywania na polski rynek pracy zaburzen o charakterze
popytowym.

Wydaje sie, ze czynnikoéw decydujacych o tym zréznicowaniu nalezy szukaé
po stronie instytucjonalnej. Wgréd prawdopodobnych przyczyn zaobser-
wowanych réznic mozna wymienié¢ z jednej strony instytucje wpltywajace na
funkcjonowanie rynku pracy, a z drugiej instytucje regulujace dziatanie rynku
dobr. Wsrod tych pierwszych w literaturze przedmiotu (por. m.in. Blan-
chard, Wolfers 2000; Amisano, Serati, 2002; Bassanini, Duval, 2006; OECD
2007) wymienia sie zwlaszcza (1) model obowiazujacych w danym kraju ne-
gocjacji ptacowych i role zwiazkow zawodowych, (2) wysokosé opodatkowa-
nia pracy, (3) elastycznosé/sztywnosé regulacji prawa pracy, (4) skale i zakres
obowiazywania placy minimalnej, (5) model pasywnej polityki rynku pracy
w tym system zasitkow dla bezrobotnych, (6) zakres i jakos¢ aktywnych poli-
tyk rynku pracy prowadzonych w danym kraju. Z kolei w zakresie instytucji
regulujacych rynek débr artykuly poswiecone tej problematyce (por. Koloch,
Lewandowski i Regulski (2008)) wymieniaja zwlaszcza (1) bariery wejscia i
wyjécia firm na rynek, (2) regulacje wplywajace na funkcjonowanie przed-
siebiorstw, (3) regulacje wplywajace na intensywnosé kontaktow z zagranica
w zakresie wymiany handlowej i przeptywow kapitatowych, (4) wewnetrzne
regulacje decydujace o dostepie do finansowania zewnetrznego w tym regu-
lacje rynkow finansowych, (5) skale bezposredniej interwencji (np. w postaci
ograniczen wolnej konkurencji) w tym obecnosci wlascicielskiej panstwa w
gospodarce.

Szczegbdtowa analiza instytucjonalnych przyczyn lezacych za obserwowanym
zroznicowaniem elastycznosci gospodarek panstw NMS8 wykracza poza za-
kres niniejszego opracowania. Zostala ona jednak sporzgdzona w stowarzys-
zonym artykule Kolocha, Lewandowskiego i Regulskiego (2008). W tym
miejscu mozliwe jest przywotanie zamieszczonych tam wynikéow. Autorzy
ci zauwazaja, ze roznorodnosé instytucjonalnych wymiaréw elastycznosci
sprawia, ze nawet panstwa przecietnie oceniane nizej okazuja sie posiadaé
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wzgledng przewage w niektorych, choé czasem waskich obszarach. Nie ma
wiec gospodarek ,idealnie elastycznych” i ,jidealnie sztywnych”.

Biorac to pod uwage mozna jednak wyciagnaé¢ kilka ogdlnych wnioskéw
co do elastycznosci gospodarki Polskiej i innych gospodarek regionu. Za
gospodarke dysponujacg najbardziej sprzyjajacym ,elastycznosci” otocze-
niem instytucjonalnym rynku débr w regionie KLR uznaja Estonie, ktéra
wypada relatywnie korzystnie na tle pozostalych krajow regionu w wick-
szo$ci wymienionych powyzej i badanych przez nich obszaréw. W zakresie
otoczenia przedsiebiorczosci dobra pozycje wykazujg réowniez Wegry, Litwa
oraz Lotwa. W istocie, jak zauwazaja KLR w rankingu Doing Business za
rok 2008 wszystkie kraje baltyckie uplasowaly sie w pierwszej trzydziestce
na $wiecie i ponadto zaliczane sa do krajow, ktore w ostatnich latach os-
iagnely najwiekszy postep w obszarze regulacji dziatalno$ci gospodarczej i
warunkoéw prowadzenia biznesu.

Analiza Kolocha, Lewandowskiego i Regulskiego (2008) w najmniej ko-
rzystnym (relatywnym) $wietle stawia Polske oraz Stowenie. Autorzy ci za-
uwazaja jednak, ze mimo ogolnie relatywnie gorszej oceny Polska wyrdzniata
sie na tle pozostalych in-plus panstw NMS8 wzglednie dojrzatym rynkiem
kapitalowym, natomiast Stowenia byta liderem w zakresie niewielkich, sprzy-
jajacych przedsiebiorczosci, barier wejscia i wyjscia. O wypadkowej, relaty-
wnie zlej ocenie Polski na tle panstw regionu decyduje zdaniem Kolocha
et al. (2008) zlozenie sie stabosci w dwoch obszarach: (1) zniechecaja-
cym do pracy systemie transferowo-podatkowym oraz (2) utrudniajacym
konkurencje na rynku krajowym regulacjom prowadzenia dziatalnosci gospo-
darczej. Wysokie i regresywne wzgledem dochodéw gospodarstw domowych
stopy zastapienia w systemie transferéw spotecznych, oraz wysoki klin po-
datkowy, przyczyniaja sie zdaniem Kolocha et al. (2008) do niskiej podazy
pracy i w efekcie wzglednie stabej presji na wynagrodzenia realne w sytu-
acji nieréwnowagi na rynku pracy. Konkluzja ta jest zgodna z obserwacjami
innych autoréw w tym m.in. Bukowskiego et. al. 2006. Dodatkowo KLR
2008 zwracajg uwage, ze w Polsce obserwujemy znaczace utrudnienia dla
przedsiebiorczosci, zwtaszcza w obszarze rozpoczynania dziatalnosci gospo-
darczej, napotykanych ograniczeniach swobody dzialalnosci w pewnych kon-
cesjonowanych dziedzinach czy w systemie podatkowym generujacym na tle
krajow regionu wzglednie wysoki koszt spelnienia obowiazkow fiskalnych.
Co wiecej, jak podkreslaja Koloch, Lewandowski i Regulski (2008) Polska
pod katem restrykcyjnoéci regulacji rynku produktéow przewyzsza nie tylko
inne nowe kraje czltonkowskie, lecz rowniez znacznie zamozniejsze Niemcy i
Hiszpanie.
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Podsumowanie 1 wnioski dla
polityki

Zastosowane w niniejszym artykule kompleksowe podejscie do budowy i es-
tymacji modelu SVECM na krétkich szeregach z wykorzystaniem technik
panelowych z quasi-endogenicznie uwzglednionymi zmiennymi kwantyfiku-
jacymi oddzialywanie zagranicy, okazalo sie by¢ skutecznym narzedziem do
analizy historii zaburzen zewnetrznych i przemian instytucjonalnych matych
gospodarek otwartych krajow NMS8 w tym Polski. Powstal ekonometryczny
dynamiczny model gospodarki polskiej, ktory jest znacznie lepiej oszacow-
any (w sensie mocy estymatoréw) niz byloby to mozliwe bez zastosowania
homogenicznego panelu krajow regionu. Dzieki analizie dynamicznych wtas-
nosci tego modelu mozliwe stalo sie ocenienie zdolnosci gospodarek panstw
srodkowoeuropejskich - w tym Polski - do absorpcji zaburzen makroeko-
nomicznych.

W przypadku gospodarki polskiej, role gtéwnych czynnikéw indukuja-
cych wahania zatrudnienia i bezrobocia przypisujemy zalamaniu w handlu
zagranicznym w nastepstwie kryzysu rosyjskiego oraz negatywnemu zaburze-
niu popytu na prace na poczatku obecnej dekady. W obu tych przypadkach,
model wskazuje, iz bezposrednie negatywne konsekwencje dla sytuacji na
rynku pracy wzmocnione zostaly przez szok presji na wynagrodzenia, ktory
postrzegaé¢ nalezy jako ich niezdolnosé do predkiego dostosowania, czyli ob-
nizenia w obliczu mniejszego zapotrzebowania firm na prace. Podobna sek-
wencje zaburzen i sztywnosé ptac obserwowano réwniez w Czechach, Litwie,
Lotwie i Stowacji, zas w Estonii negatywne konsekwencje spadku popytu na
prace byly zlagodzone poprzez elastyczne dostosowanie wynagrodzeni.

O ile nie mozemy powiedzieé, czy takze w przysztosci Polska doswiad-
czy podobnych szokéw popytowych, to jednak przygotowanie instytucjonalne
na taka ewentualnos¢ jest pozadane. Jest to szczegélnie wazne w konteks-
cie przyjecia przez Polske euro. Operacja ta bedzie oznaczaé¢ rezygnacje z
niezaleznej polityki monetarnej, a wiec wiaze sie z eliminacja jednego z pod-
stawowych mechanizméw absorpcji szokéw makroekonomicznych. W takiej
sytuacji kluczowe jest, by pozostate mechanizmy absorpcji - zwlaszcza elasty-
cznosé rynkow pracy i dobr - byly na tyle efektywne, by ,zastapié” w tej roli
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dostosowania poprzez kanal ptynnego nominalnego kursu walutowego i/lub
instrumenty polityki monetarne;j.

Warto pamietaé, ze jak podkresla Blanchard (2006), w obliczu aspiracji
przystapienia do strefy euro, rosnie znaczenie zdolnosci gospodarek do ab-
sorpcji zaburzen zewnetrznych na rynku pracy poprzez elastycznos$é nom-
inalng i realng wynagrodzeri. A te wlasnie czynniki w kapitalnym stop-
niu decydowaly o negatywnych przemianach na polskim rynku pracy w
na przestrzeni lat 1996-2007. Zwickszenie elastycznosci ptacowej w Polsce
moze nastgpi¢ poprzez z jednej strony uelastycznienie regulacji dotycza-
cych placy minimalnej, a z drugiej zmiane modelu prowadzonej w Polsce
pasywnej polityki rynku pracy w sposéb zwickszajacy zagregowana podaz
pracy (a wiec i zmniejszajacymi site przetargowa pracownikow). Uzupelnie-
niem mogloby by¢ wprowadzenie w system podatkowy rozwiazan preferu-
jacych dochod z pracy wzgledem dochodu z innych Zrodet. Przyktadem
takiego rozwiazania jest np. zaproponowana w pracy Bukowski et al. (2006)
ulga w postaci wyzszego kosztu uzyskania przychodu, ktoéra ze swojej kon-
strukcji zmniejsza opodatkowanie oséb pracujacych, nie zmieniajac opo-
datkowania $wiadczen spotecznych - zmienia wiec cene wzgledna miedzy
czasem wolnym a praca, relatywnie zachecajac do pracy a zniechecajac do
wypoczynku. Rozszerzenie bazy podatkowej na grupy nieobjete sktadkami
na ubezpieczenia spoleczne i podatkiem dochodowym (gléwnie rolnikow)
pozwoliloby takze na zmniejszenie krancowych stéop opodatkowania, czyn-
nika, ktory wg Kolocha, Lewandowskiego i Regulskiego (2008) negatywnie
oddziatuje na zdolnosé¢ gospodarek NMSS8 do absorpcji zaburzen gospodar-
czych. Wydaje sie to o tyle istotne, ze Polska jest jedynym krajem re-
gionu, gdzie w okresie 1996-2007 zarysowala sie tendencja wzrostu klina
podatkowego obciazajacego prace.

Podobnie, obnizaniu opodatkowania sprzyjatoby zmniejszanie liczby swiad-
czeniobiorcow poprzez wydluzenie wieku pozostawania w aktywnosci za-
wodowej i zatrudnieniu. Wymaga to w pierwszej kolejnosci likwidacji wezesniejszych
emerytur i wprowadzenia niewielkiego zakresu emerytur pomostowych, a w
drugiej takze zrownania wieku emerytalnego kobiet i mezczyzn na poziomie
65 lat. O ile pod wzgledem elastyczno$ci prawa pracy Polska lokuje sie
przecietnie na tle innych panstw regionu i OECD (por. np. Baranowska i
Lewandowski (2008)) to jednak zlagodzenie pewnej czesci regulacji kodek-
sowych zwlaszcza w obszarze zwolnien grupowych sprzyjatoby zwiekszeniu
elastycznosci i adaptacyjnosci polskiego rynku pracy do zaburzen makroeko-
nomicznych.

Co wiecej, w ramach unii walutowej elastycznos$¢ wynagrodzen realnych i
ich ksztaltowanie - na poziomie branz i caltej gospodarki - zgodnie z ewolucja
produktywnosci pracy w danym sektorze i ogétem, staje sie gléwnym kanatem
zapewniajacym konkurencyjno$é¢ miedzynarodows. Swiadczy o tym z jed-
nej strony przyklad Niemiec, gdzie zamrozenie nominalnych wynagrodzen
w szerokich obszarach gospodarki pozwolito na odzyskanie konkurencyjnosci
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utraconej po zjednoczeniu paristwa, zas z drugiej - przedtuzajace sie spowol-
nienie gospodarcze w Portugalii, w trakcie ktérego dysproporcja pomiedzy
tempem wzrostu wynagrodzen a dynamika wydajnosci pracy byla znaczna.
Sytuacje obu tych krajéw odroznia w duzej mierze mode dialogu spolecznego,
w ktéorym - w $wietle przyjecia wspoélnej europejskiej waluty - kwestie in-
ternalizacji efektéw zewnetrznych presji na wynagrodzenia realne powinny
mie¢ kluczowe znaczenie. Potencjal osiggania konsensusu miedzy partnerami
spotecznymi w tym zakresie w duzej mierze okresla mozliwosé¢ zsynchroni-
zowanego dostosowania wynagrodzen do poziomoéw korespondujacych z pro-
duktywnoscia pracy. Zaréwno w Irlandii, jak i Danii czy Hiszpanii - krajach
zdolnych do podjecia skoordynowanych prowzrostowych dziatan, mozliwe
byto zawarcie szerokich uméw spotecznych.

Wydaje sie, ze $wiadomosé tego rodzaju wymagan w ramach polskiego
dialogu spotlecznego jest relatywnie niska. Pozadane jest uwzglednienie w
jego zakresie przedmiotowym wyzwan stawianych przez kolejne etapy inte-
gracji europejskiej zar6wno na poziomie makroekonomicznym - o czym mowa
powyzej - jak i na poziomie mikroekonomicznym - wyposazania uczestnikow
rynku pracy w instrumenty i umiejetnoéci niezbedne dla indywidualnej adap-
tacyjnosci do przemian gospodarczych.

Odrebnym obszarem dzialani, w ktorym reformy deregulacyjne, szczegol-
nie sprzyjalyby wzmocnieniu polskiej gospodarki w kontekscie wprowadzenia
euro sa regulacje rynku produktéow, ktorych restrykcyjnosé, zgodnie z cy-
towanymi konkluzjami KLR 2008 przewyzsza nie tylko inne nowe kraje
cztonkowskie, lecz rowniez znacznie zamozniejsze Niemcy i Hiszpanie. Re-
dukcja rozproszonych po obowigzujacym w Polsce systemie instytucjonalno-
prawnym utrudnienn dla przedsiebiorczosci, zwlaszcza w obszarze rozpoczy-
nania dzialalnos$ci gospodarczej, napotykanych ograniczeniach swobody dzi-
atalnosci w pewnych koncesjonowanych dziedzinach czy w systemie podatkowym
generujacym na tle krajéow regionu wzglednie wysoki koszt spelnienia obow-
igzkow fiskalnych, pozwolitaby na osiagniecie najwickszej relatywnej poprawy
ilepsze przygotowanie polskiej gospodarki do momentu wprowadzenia wspoél-
nej waluty.
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Dodatek A

Wektorowy strukturalny model
korekty btedem dla danych
panelowych

A.1 Wprowadzenie

W niniejszym rozdziale przedmiotem zainteresowania jest model statysty-
czny dla panelowego wektorowego procesu stochastycznego zintegrowanego w
stopniu co najwyzej pierwszym. Pod pojeciem wektorowego m-wymiarowego
procesu stochastycznego rozumiemy ciag {y;,t = 1,2,...} m-wymiarowych
zmiennych losowych o wartosciach w 1™ dla pewnego naturalnego m. Wek-
tory z R™ zapisywaé¢ bedziemy kolumnowo. Pod pojeciem procesu pan-
elowego rzedu N rozumiemy ciag {y,t = 1,2, ...}, gdzie y; = vec(yt,yZ, ...,y )
oraz y;', dlan =1,2.....N, jest wektorowym m-wymiarowym procesem stochasty-
cznym. Operator vec jest operatorem wektoryzacji, tzn. vec(vy, v, ..., vn) =
(v{,z}g, ...,U%)T dla v; € R™, i = 1,2,...,N, oraz naturalnego m. Procesy y;"
nazywaé¢ bedziemy jednostkami panelu y;. Proces panelowy jest procesem
wektorowym i na odwrot. Wykorzystujemy oba pojecia dla utatwienia zapisu
oraz dla podkreélenia struktury procesu tworzacego dane. Nie prowadzac
do nieporozumien przez y; oznaczaé bedziemy zardéwno realizacje procesu
(wektorowego lub panelowego) {y:,t = 1,2,...} w okresie t, jak i sam pro-
ces. Wymagajac od m-wymiarowego procesu wektorowego y; zintegrowa-
nia w stopniu co najwyzej pierwszym wymagamy, aby wsréd m rzeczy-
wistych zmiennych losowych tworzacych y; znajdowaly sie tylko zmienne
stacjonarne, wzglednie wokét trendu liniowego, lub przyrostostacjonarne. W
przypadku, gdy przynajmniej dwie zmienne w g; nie sa stacjonarne, za-
ktadamy ich liniowa kointegracje, czyli istnienie ich kombinacji liniowej, ktéra
jest stacjonarna, wzglednie wokoét trendu liniowego. Proces taki nazywamy
skointegrowanym. Wymagajac od procesu panelowego zintegrowania w stop-
niu co najwyzej pierwszym, wymagamy, aby procesy wektorowe go tworzace
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takie byty. Przyjmujemy, ze procesy wchodzace w sktad roznych jednostek
panelu nie kointegruja. Oznacza to, ze jesli w danych ma miejsce miedzy-
grupowa kointegracja, to popelniany jest btad specyfikacji, por. Banerjee
et al. (2004). Proces panelowy jest wiec skointegrowany, gdy procesy wek-
torowe go tworzace sa skointegrowane i procesy wchodzace w sktad réznych
jednostek panelu nie kointegruja. Nie jest to restrykcyjne zatozenie i w ra-
mach przyjetej specyfikacji modelu statystycznego i procedury jego estymacji
mozna je tatwo, takze technicznie, ostabié.

W tym rozdziale przedstawiamy model statystyczny dla panelowego pro-
cesu wektorowego zintegrowanego w stopniu co najwyzej pierwszym zaklada-
jac jego liniowe skointegrowanie, czyli wektorowy model korekty btedem dla
danych panelowych. Proponujemy dwuetapowa i bazujaca na uogdlnione;
metodzie najmniejszych kwadratéw procedure estymacji zredukowanej postaci
takiego modelu. Proponowana procedura jest rozszerzeniem do przypadku
panelowego procedury rozwazanej w Ahn i Reinsel (1990) oraz Saikonnen
(1992). Podobna dwustopniows procedure, rowniez bazujaca na zastosowa-
niu wariantu metody najmniejszych kwadratow do estymacji bazy przestrzeni
kointegrujacej, znalez¢ mozna w pracy Breitung (2005). Proponowana tutaj
procedura, obok technicznej implementacji, r6zni sie jednak od wspomni-
anej w wymiarze koncepcyjnym. Po pierwsze w pracy Breitung (2005), ana-
logicznie jak w artykule Levin (2002), w pierwszym z dwoch etapow esty-
macji szacowane sg specyficzne dla jednostek panelu parametry krotkookre-
sowej dynamiki powrotu do Sciezki atrakcji procesu, w drugiej natomiast
wspélna dla wszystkich jednostek panelu baza przestrzeni kointegrujacej,
przy czym estymacja w pierwszym kroku nie bierze pod uwage restrykcji
uwzglednionych w drugim. Uspdjnienie obydwu etapéw procedury moze po-
tencjalnie poprawi¢ wlasnosci matoprobkowe estymatora. W proponowanej
tutaj procedurze w pierwszym kroku nastepuje estymacja indywidualnych
parametréow korekty réwnowagi przy warunku wspélnej bazy przestrzeni
kointegrujacej. W drugim natomiast odbywa sie estymacja wspolnych dla
jednostek panelu wektoréw bazowych przestrzeni kointegrujacej, przy za-
tozeniu wynikéw z kroku pierwszego. Nastepnie ma miejsce estymacja po-
zostalych parametréw modelu. W tym kroku mozliwa jest takze ponowna
estymacja parametréow korekty réwnowagi. W takim przypadku méwimy o
dwustopniowej procedurze z korekta.

Po drugie, w pracy Breitung (2005) autor sugeruje przeprowadzenie es-
tymacji w pierwszym kroku dla kazdej z jednostek panelu z osobna z zas-
tosowaniem np. estymatora metody najwickszej wiarygodnosci Johansena
(1995) lub, w przypadku jednowymiarowej przestrzeni kointegrujacej, pro-
cedury Engle i Grangera (1987). Autorzy niniejszej pracy zainteresowani sa
przede wszystkim uzyskaniem estymatora o dobrych wlasnosciach w matej
probie. W tym kontekscie nalezy wskazaé, ze w pracy Breitung (2005)
przyktad empiryczny dotyczy panelu 21 krajow z danymi kwartalnymi od
1975 roku. Autorzy tego opracowania estymuja model na panelu 8 krajow
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i danych kwartalnych od 1996 roku, co jest typowa dlugoscig szeregu cza-
sowego (ok. 50 obserwacji) w przypadku Polski. W proponowanej tutaj pro-
cedurze obydwa etapy oparte sa na estymacji panelowej. Dodatkowo, zwazy-
wszy na uwagi poczynione w dalszej czesci niniejszego rozdzialu, oba etapy
oparte zostaly na wariancie uogélnionej metody najmniejszych kwadratow.
Oczywiscie nie twierdzimy, ze podejscie zaprezentowane w Breitung (2005)
jest bledne. Proponowana tam procedura nie wplywa na asymptotyczng
efektywnos$é estymatora bazy przestrzeni kointegrujacej, gdyz ta wymaga
asymptotycznej zgodnosci estymatora parametréw dynamiki krétkookresowej,
co ma miejsce. Koloch i Szufel (2008) pokazuja jednak na drodze ekspery-
mentéw symulacyjnych, ze w malych prébach, w szczegélnosci dla szeregdw
czasowych liczacych ok. 50 obserwacji, proponowany w niniejszej pracy es-
tymator ma lepsze wlasnosci, tj. charakteryzuje sie mniejszym obciazeniem
1 wyzsza moca testow istotnosci.

Proponowana procedura w obydwu etapach wykorzystuje panelowy wari-
ant estymatora uogoélnionej metody najmniejszych kwadratéw z estymacja,
tj. panelowy estymator uogélnionej metody najmniejszych kwadratéw Aitkena.
Rozkltad asymptotyczny tego estymatora jest taki sam jak estymatora metody
najwiekszej wiarygodnosci, por. Reinsel (1993), jednak, jak pokazuja Briigge-
mann i Liitkepohl (2004) dla przypadku niepanelowego, wlasnosci mato-
probkowe tych dwoch estymatoréw moga byé zupetnie inne. Rezygnujemy
z podejécia nieparametrycznego, jak np. prezentowany w Phillips i Moon
(1999) estymator FMOLS (ang. Fully Modified Ordinary Least Squares),
zwazywszy na jego problemy w przypadku proceséw z pierwiastkiem o mod-
ule bliskim jednosci, por. Perron i Ng(1996), oraz na jego niepozadane
wlasnosci w matych probach, por. Pedroni (2000). Rezygnujemy takze z
panelowego rozszerzenia metody Johansena (1995), por. np. Pesaran et al.
(1999). Briiggemann i Liitkepohl (2004) oraz Hansen (1998) w drodze symu-
lacji Monte Carlo pokazuja, w przypadku niepanelowym, ze procedura oparta
na metodzie najwicksze wiarygodnosci produkuje czasem w matej probie
oszacowania dalekie od prawdziwych wartoéci parametréw. Wskazujg oni,
ze estymator oparty na uogélnionej metodzie najmniejszych kwadratéw ma
znacznie lepsze whasnosci w tym kontekscie. Takze Phillips (1994) wskazuje
na maloprobkowe problemy estymatoréw bazujacych na metodzie najwiek-
szej wiarygodnodci. Inne metody estymacji panelowych modeli kointegru-
jacych proceséw wektorowych bazujace na metodzie najwiekszej wiarygod-
nosci proponuja Larsson i Lyhagen (1999) oraz Groen i Kleibergen (2003).
W drugim z tych artykutéw autorzy sugeruja zastosowanie iterowanej uogél-
nionej metody momentéw do maksymalizacji funkcji wiarygodnosci, w pier-
wszym natomiast proponowany jest algorytm przetacznikowy. Jednak, jak
wskazuje Breitung (2005), nic nie wiadomo o wtasnosciach procesu zbieznosci
tych metod.
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A.2 Specyfikacja

A.2.1 Postaé zredukowana

Dla kazdego z N m-wymiarowych proceséw wektorowych yi*, n=1,2,....N
rozwazamy model postaci:

p Q
Ay =Ty + ) Ty, + ) 0, +d" + & (A.2.1)
p=1 q=0

gdzie I1", T'p, Q' sa stalymi macierzami, d" jest stalym wektorem odpowiedzial-
nym za trend w poziomie procesu y;', natomiast &' ma rozklad rozklad
N(0,%,). Przyjmijmy, Ze procesy y;' tworza proces panelowy y;. Specy-
fikacja (A.2.1) stanowi, ze macierz relacji kointegrujacych II", macierze Qy
wspotezynnikow stojacych przy zmiennych egzogenicznych oraz wektor efek-
tow indywidualnych d™ moga rézni¢ sie miedzy jednostkami panelu, nato-
miast macierze I'), wspolczynnikow stojacych przy opéznionych przyrostach
zmiennych endogenicznych sa wspolne dla wszystkich jednostek panelu. Nie
jest to restrykcyjne zalozenie i w ramach przyjetej specyfikacji i procedury
estymacji tatwo, takze technicznie, mozna je zmienié¢. Zaktadamy, ze zrézni-
cowanie macierzy I1" pomiedzy jednostakami panelu wynika z dekompozycji
" = a”AT, gdzie o, n = 1,2,...,.N, i A sa m x r macierzami wspolczyn-
nikoéw korekty rownowagi i wektoréw bazowych przestrzeni kointegrujacej
odpowiednio. Liczba 0 < r < m jest wymiarem przestrzeni kointegrujacej.
Dla 0 < r < m dekompozycja macierzy relacji kointegrujacych na iloczyn
macierzy o, ktéra moze sie r6zni¢ miedzy jednostkami panelu, oraz wspoélnej
dla wszystkich jednostek panelu macierzy A definiujacej Sciezke atrakeji pro-
cesu y;* oznacza zalozenie, ze wszystkie jednostki maja wspoélna przestrzen
relacji dtugookresowych, jednak moga sie r6zni¢ sitg i predkoscia powrotu do
relacji rownowagowych, ktory ma miejsce gdy tylko yf A # A(t), gdzie A(t)
oznacza atraktor procesu y?' w chwili t.°2 Przypadek r = 0 implikuje ze-
rowa macierz II" dla n = 1,2,...,N i oznacza brak kointegracji. Model (A.2.1)
redukuje sie wtedy do panelowego modelu autoregresji wektorowej dla przy-
rostow zmiennych endogenicznych Ay, ktére sa w tym przypadku stabilne.
Przypadek r = m oznacza, ze procesy y;' sa stabilne i model (A.2.1) re-
dukuje si¢ do panelowego modelu autoregresji wektorowej dla procesow y;'.
Interesuje wiec nas przypadek 0 < r < m, co zakladamy w dalszej czesci
pracy.

Przed wyprowadzeniem skumulowanego zapisu modelu (A.2.1) procesu
panelowego y; zauwazmy, ze rozpisanie (A.2.1) dla sktadowych Yip, 1 =

P2W przypadku procesu bez trendu mamy A(t) = A=T,.
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1,2,...,m, procesow y;*, n = 1,2,... N, daje:

Ayit Zy]t 17T7,]+ZZ’YZJ y]t p+zzw2] Jit— q+dn+§zt

p=1j=1 q=0 j=1
(A.2.2)

gdz1e 7r ; Jest elementem (i,j) macierzy II", 4¥ j Jest elementem (i,j) macierzy
ry, w Jest elementem (i,j) macierzy Qy, di jest i-tym elementem wektora
d", y],t—p 167, , sa j-tymi elementami Wektor()w yip 1 0, odpowiednio,
natomiast &, jest i-tym elementem wektora &'. Model (A.2.1) mozna wiec
zapisa¢ dla n-tej jednostki panelu w nastepujacy sposob:

A = VP w4 DXy + O+ d7 4 € (A.23)
gdzie Y, = I®(yi )", 7" = vee((1I")" ) Xn | = I®(vee(yi 1, 4 gy - Yip) "
v = vec((DT) dla I' = (I'1,Ty,...,T'p), = I ® (vec(6},07 4, . Ht_Q)T,
natomiast w” = vec((Q™)7) dla Q" = (QF, QY .. 5 Q%) Dekompozyqa wek-

tora 7 zgodna z przyjeta faktoryzacja macierzy II" na iloczyn A7 jest
nastepujaca:

" = ol
dzie 3 = vec(AT), natomiast o = mvec(A}, AY, ..., A%), gdzie dlai=1,2,...,m
’ * 172412 9Ly
oznaczono Al' = mdiag(e;a",e;a”, ..., e;a"). Operator muec jest macier-
m—razy

zowym uogoélnieniem operatora wektoryzacji, tzn. dla uktadu k macierzy

Aq, Ag, ..., A, wymiaru mxn kazda zdefiniowany jest nastepujaco: muvec(Ay, Ag, ..., Ax) =
S (B @ (AE;)), gdzie A = [A1 | Ay | ... | Ag), Bs = e; @1, dlai=1,2,... k,

gdzie e; jest i-tym wersorem przestrzeni R* a I,, jest macierza jednostkows

rzedu n.%?

Operator mdiag jest macierzowym uogoélnieniem operatora budowy macierzy
diagonalnej, tzn. dla uktadu k macierzy Aq, Ao, ..., A, wymiaru m x n kazda
zdefiniowany jest nastepujaco: mdiag(A;, Asg, ..., Ag) = Zle(E” ® (AE;)),
gdzie A=[A; | Ay | ... | Ag], Bi = ¢; ® I, oraz E; ; = eie;fp dlai=1,2,..k,
gdzie e; jest i-tym wersorem przestrzeni Rk a I, jest macierza jednostkows
rzedu n.

Ostatecznie skumulowany zapis modelu (A.2.1) dla procesu panelowego
Y jest nastepujacy:

Ayt = th_lﬂ' + AXt_l"}/ + @tw + D+ St (A24)
gdzie y; = vec(yt, y2, .., ylY), Yie1 = mdiag(Y,L |, Y2 1, ..., YN)), © = vec(rt, 7%, ..., 7)
X1 =mwec(X} 1, X2 1, XY 1), O = mdiag(©4, 07, ...,0N), w = vec(w!, w?, ..., wN)

530perator muvec mozna alterantywnie zdefiniowa¢ dla ukladu k macierzy
A1, Az, ..., Ay wymiaru m X n kazda w nastepujacy sposdb: muec(Ai, Az, ..., Ag) =
[(er )T, (e2A)T, ..., (enA)T], gdzie A = [AT | AT | ... | AT], natomiast e;, i = 1,2,...,n
jest i-tym wersorem przestrzeni 1".
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D = wvec(d',d?,...,dV), natomiast & = vec(&},€7,...,&)N). Rozktad wek-
tora 7 zgodny z przyjetymi rozkladami wektoréow 7n™ na iloczyny o3, n =
1,2,...,N, jest nastepujacy ™ = a.f3, gdzie o, = mwec(al,a?,...,al).

Podkreslmy, ze zmiana specyfikacji (A.2.1) pod katem tego, ktore parame-
try maja by¢ wspolne dla panelu, a ktore specyficzne dla poszczegdlnych jego
jednostek, technicznie odbywa sie przy zapisie skumulowanym (A.2.4) przez
zastosowanie operatora muvec - dla parametréw, ktére maja byé wspdlne -
lub operatora mdiag - dla parametrow, ktére moga roézni¢ sie miedzy jed-
nostkami panelu.

Z zalozenia co do rozkladu sktadnika losowego &' wynika, ze skladnik
losowy modelu (A.2.4) ma rozktad N (0, X), przy czym blokowo-diagonalnymi
elementami macierzy X sg kolejno macierze ¥, 3o, ..., XN .

Dla realizacji procesu y; pochodzacych z okreséow t = 1,2,...) T model
(A.2.4) zapisujemy w nastepujacy sposob:

AY =Y mn+AX_ 17+ 0Ow+E (A.2.5)

gdzie Y = vee(Yp,Yr—1,.... Y1), Y1 = mvec(Ypr_1,Yr_92,....Yk), X_1 =
mvec(Xr—1, Xr—2,...XK), © = mvec(Or,0r_1,...,0fk), natomiast = =
mvec(Ep, Ep_1,...,2x+1), gdzie K = max (P,Q).

A.2.2 Postaé strukturalna

Modele postaci (A.2.1) dla procesoéw y;*, n = 1,2,...,N sa modelami w postaci
zredukowanej, wiec kazdy z nich moze odpowiadaé¢ wielu modelom struk-
turalnym. Przez model strukturalny rozumiemy model, ktérego sktadnik
losowy ma diagonalng macierz kowariancji i nie podlega on autokorelacji.
Poniewaz macierz kowariancji sktadnika losowego &' moze mie¢ niezerowe el-
ementy poza diagonala, standardowo zostanie on zdekomponowany na macierz
przejscia B oraz skladnik losowy u} posiadajacy jednostkowa macierz kowari-
ancji. Taki sktadnik losowy nazywamy szokiem strukturalnym, w odréznie-
niu od szoku skorelowanego &', ktorego kazdy element jest kombinacja lin-
iowa szokéw strukturalnych. Z technicznego punktu widzenia, poniewaz in-
nowacje strukturalne uy sa nieznane, identyfikacja macierzy B w rozkladzie
&' = Bu} wymaga naltozenia na nig restrykeji identyfikujacych. Restrykcje
identyfikujace macierz B, poza technicznym aspektem oszacowania jej ele-
mentéw, umozliwiaja identyfikacje, tj. odréznienie od siebie, szokéw struk-
turalnych. 7 tego punktu widzenia pozadana jest ekonomiczna interpre-
tacja tych restrykcji, tj. strukturalizacja modelu. W niniejszym rozdziale
przedstawiamy sposob uwzglednienia w modelu (A.2.1) ekonomicznie inter-
pretowalnych restrykeji identyfikujacych macierz B. Restrykcje te dotycza
krotko- 1 dtugookresowego wplywu egzogenicznych szokéw strukturalnych &'
na proces y;'.
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Punktem wyjscia jest model (A.2.1) procesu kointegrujacego y;':

P
Ayp =TIy + > Ty, +d" + &
p=1

gdzie o obserwowanym, skorelowanym sktadniku losowym &', n = 1,2,...)N,
zakladamy, ze jest iloczynem:

& = Byl (A.2.6)

kwadratowej nieosobliwej macierzy B" zadajacej natychmiastowa propagacje
szokow strukturalnych n-tej jednostki panelu oraz nieobserwowalnego pro-
cesu generujacego szoki strukturalne dla tej jednostki u'. Przyjmujemy, ze
sktadnik losowy uj* ma rozktad N(0, I,,), gdzie I, m-wymiarowa macierza
jednostkowa. O macierzy B™ méwimy, ze identyfikuje szoki strukturalne u}
poniewaz znajac te macierz mozna je wyznaczy¢ z zaleznosci (A.2.6) przy
znajomosci szokéw skorelowanych bedacych resztami w oszacowanej postaci
zredukowanej modelu. Model zaktadajacy strukturalizacje postaci (A.2.6)
nazywa sie B-modelem.

Posiadajac reprezentacje (A.2.3) i przy spelnieniu pozostatych zalozen
twierdzenia Grangera o reprezentacji procesu skointegrowanego, proces y;
posiada reprezentacje $redniej ruchomej Beveridge’a-Nelsona, tj. moze by¢
wyrazony w nastepujacy sposob:

t 0
v =Y BN Y BN 0 (A.2.7)
i=1 i=0
gdzie:
P-1
E" = BL(() (In = Y Tp)Bo) ()" (A.2.8)
p=1

jest macierzg zadajaca trwaly wplyw szokéw &', i= 1,2,...,t na na proces
yy', natomiast zbiegajace przy i — oo do zera macierze E]' zadaja ich
wplyw przejsciowy, a g zawiera wartosci poczatkowe procesu y;'. Zalozenia
twierdzenia Grangera zapewniaja, ze wystepujaca we wzorze (A.2.7) suma
nieskoriczona jest dobrze okreslona. Macierz E' ma rzad réwny m-r, wigc
definiuje m-r wspoélnych trendéw procesu y;*, ktére dane sa pierwszym sktad-
nikiem sumy w (A.2.7). Ze wzgledu na przyjeta dekompozycje &' = B"u},
iloczyn E™B" zadaje trwaly wplyw szokéw strukturalnych uf na proces y3'.
Poniewaz macierz B" jest nieosobliwa, macierz E™B™ ma takze rzad réowny
m-r. Oznacza to, ze sposréd m elementoéw szoku strukturalnego uy® nie wiecej
niz r moze mie¢ przejSciowy wptyw na proces y;', gdyz macierz E" B" mozna
sprowadzi¢ operacjami elementarnymi do postaci o co najwyzej r niezerowych

70



kolumnach. Analogicznie, sposréd m elementéw szoku strukturalnego uj’ co
najmniej m-r ma trwaly wplyw na proces y;'.

Szoki strukturalne uj i szoki skorelowane £} taczy zaleznosé (A.2.6). El-
ement j-ty, j=1,2,....m, procesu wektorowego uj nazywaé¢ bedziemy j-tym
szokiem strukturalnym, szokiem strukturalnym do j-tej zmiennej lub po
prostu szokiem strukturalnym, gdy nie prowadzi to do nieporozumieni. Poniewaz
posiadamy oszacowania tylko tych drugich - jako reszty z modelu (A.2.5),
identyfikacja szokow strukturalnych, tj. wyliczenie ich z zaleznosci (A.2.6),
wymaga naltozenia na macierz B co najmniej m? restrykeji identyfikujacych.
Ze wzgledu na fakt, ze szoki skorelowane maja rozktad N (0, I,,,), ich macierz
kowariancji wyraza sie dekompozycja

¥, = BBT (A.2.9)

ktora naklada na macierz B, ze wzgledu na symetryczno$é macierzy X,
w restrykcji. Pozostate mm=1) Jiniowo niezaleznych restrykcji naktadamy
zerujac wybrane elementy macierzy B lub EB. Wyzerowanie elementu (i,j),
1,j=1,2,...,m, macierzy B oznacza, ze zaistnialy w okresie t j-ty szok struktu-
ralny procesu uy (j-ty element uj') nie ma wplywu na i-ta zmienna procesu
yi w tym samym okresie. Szoki strukturalne do j-tej zmiennej moga w tym
przypadku oddzialywa¢ na zmienng i-ta tylko poprzez pozostale zmienne
z co najmniej jednookresowym opo6Znieniem. Wyzerowanie elementu (i,j)
macierzy E B oznacza, ze wplyw zaistnialego w okresie t j-tego szoku struk-
turalnego procesu uj na i-ta zmienna procesu y;' wygasa w okresach t+A
przy A — o0o. Restrykcje zapisane sg w postaci:

Svec(B) =0 (A.2.10)
gdzie S jest macierza zadajaca restrykcje krotkookresowe oraz:
Lvec(EB) =0 (A.2.11)

gdzie L jest macierza zadajaca restrykcje dtugookresowe.

Restrykcje uwzglednione w (A.2.10) i (A.2.11) musza by¢ nalozone tak,
by spetniony byl warunek réwnowazny lokalnej identyfikowalnosci macierzy
B, tzn. 1zad macierzy mvec(2(DL D,,) ' DL (B®I,,), L, S) musi by¢ réwny
m?, gdzie D,, oznacza macierz duplikujaca rzedu m. Warunek ten oznacza,
ze w (A.2.10) i (A.2.11) w sumie nalezy nalozy¢ m(m=1) Jiniowo niezaleznych
restrykeji zerujacych. W literaturze, por. np. King (1991), czesto przyj-
muje sie, ze r kolumn macierzy EB jest zerowych, co oznacza, w zgodzie z
r wymiarowg przestrzenia kointegrujaca, ze r sposréd m szokéw struktural-
nych nie ma permanentnego wplywu na proces y;*, natomiast pozostate m-r
szokOéw moze mie¢ charakter permanentny. Zauwazmy jednak, ze poniewaz
rzad macierzy EB jest réwny m-r, wyzerowanie r kolumn tej macierzy daje
w sumie r(m-r) liniowo niezaleznych restrykcji. Identyfikacja szokow o efek-
tach przejsciowych wymaga (poniewaz jest ich r) nalozenia na macierz B co
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najmniej @ liniowo niezaleznych restrykcji. Analogicznie, identyfikacja

m-r szokow permanentnych wymaga nalozenia na macierz B i/lub macierz
(m—r)(m—r—1)
2

m(m—r)
2

E B co najmniej kolejnych liniowo niezaleznych restrykcji. W

sumie daje to zadane restrykcji.

A.3 Estymacja

Estymacja modelu (A.2.1) przy schemacie strukturalizacji (A.2.6) przebiega
w dwoch etapach. W pierwszym kroku estymowany jest model zredukowany
(A.2.1). Opis procedury niezwiazanej estymacji macierzy o, wektorow [
i v oraz macierzy kowariancji ¥ zawiera sie w paragrafie (A.3.1), natomi-
ast w paragrafie (A.3.2) przedstawiamy estymacje zwiazana tych macierzy
przy nalozeniu liniowych restrykeji na ich elementy. Procedure estymacji
macierzy B oraz E'B z uwzglednieniem restrykcji identyfikujacych schemat
strukturalizacji (A.2.6) zawiera paragraf (A.3.3).

A.3.1 Estymacja modelu zredukowanego
Przedmiotem estymacji jest model w postaci zredukowanej (A.2.5):
AY =Y gn+ AX 1y +Z2

przy czym m = (. Estymacja przebiega w dwoch etapach, z czego pier-
wszy sklada sie z dwoch krokéw. W pierwszym kroku pierwszego etapu
estymowane sa wspolczynniki korekty rownowagi, tj. elementy macierzy o,
przy warunku, ze baza przestrzeni kointegrujacej, tj. wektor 3, jest wspolna
dla wszystkich jednostek panelu. W drugim kroku estymowany jest wektor
0 przy zalozeniu, ze macierz «, dana jest wynikiem estymacji pierwszego
kroku. W drugim etapie procedury estymujemy wektor + przy warunku
T =7 = a,f. W tym etapie mozliwa jest takze reestymacja macierzy o.
Pierwszy etap rozpoczyna oszacowanie wektora 7 i jego faktoryzacji @ = ..
Wymaga sie przy tym, jak w paragrafie (A.2.1), aby

o, = moec(al,a?, ..., al)
gdzie, dla n = 1,2,...,N, przyjeto:

ol = muvec(AT, Ay, ..., AN
oraz, dlai= 1,2,....m,:

AP = mdiag(e;a”, e;a”, ... e;a")

r—razy

Zauwazmy, ze z konstrukcji macierzy a, wynika, ze bedzie ona znana, jesli
tylko znane beda macierze wspoétczynnikow korekty réownowagi o™ dla n =

1,2,...N.
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Zapisujac model (A.2.5) w postaci AY — Y_1m = AX~v + = i nastep-
nie zastepujgc wektor v formuta jego oszacowania metoda najmniejszych
kwadratow, tj. (AXTX)"'AXT(AY —Y_i7), sprowadzamy go do postaci
skumulowane;j:

R(] =Rimr+2= (A.3.1)

gdzie Ry = MAY, Ry = MY_q, natomiast M jest macierza tworzaca reszty
w regresji na AX, tzn. M = I — AX(AXTX)"'AXT. Uwzglednienie

faktoryzacji m = a0 prowadzi do postaci:
Ry = Rio.f+E (A.3.2)

Poniewaz wystepujacy w (A.3.2) rozktad iloczynowy nie jest jednoznaczny,
na podstawie oszacowania macierzy m (np. z modelu (A.3.1)) nie mozna
jednoznacznie wyznaczy¢ macierzy oy i wektora (3. Z tego powodu na wektor
B = wvec(A) nakladane sg restrykcje normalizujace analogiczne do tych w
Johansen (1995) oraz Briiggerman i Liitkepohl (2004), tzn. A = [I, | A7,
gdzie I, jest macierza jednostkows rzedu r, A™~" oznacza natomiast czesé
niezwigzang macierzy A. Normalizacja ta implikuje, ze:

= b A3.
8 (W_T) (4.3.3)

gdzie 3¢ = vec(I,.), natomiast ™" = vec((A™")T) jest czeicia niezwiazana
wektora 3. Restrykcja (A.3.3) oznacza, ze i-ty wektor bazowy przestrzeni
kointegrujacej, i=1,2,...,r, jest znormalizowany ze wzgledu i-ta zmienna pro-
cesu yy*, dla kazdego n=1,2,...,N, oraz, ze elementy tego wektora odpowiada-
jace zmiennym 1,2,....i-1,i+1,....,r sa rOwne zero.

Z faktoryzacji m = o, oraz z (A.3.3) wynika, ze element (i,j), 1,j=1,2,...,N,
macierzy o”, n=1,2,... N, jest rowny ((n — 1)m? + mi + j)-temu elemen-
towi wektora w. Fakt ten zostanie wykorzystany przy estymacji macierzy
0. Z modelu (A.3.1) wyliczy¢ mozna oszacowanie metody najmniejszych
kwadratow macierzy m, wiec i macierzy o™ dla n=1,2,....N. W ten spos6b
uzyska¢ mozna oszacowanie macierzy ., gdyz jest ona dana przez macierze
o™, n=1,2,... N. Pozostaje kwestia estymacji czeSci niezwigzanej wektora (3,
czyli wektora 577,

Przy normalizacji (A.3.3) model skumulowany (A.3.2) przyjmuje postac:

Ro = R1(a® | am_) ( ﬁi_ ) += (A.3.4)

gdzie blokowa struktura macierzy o, wynika z normalizacji wektora (5. Po
wymnozeniu i pozostawieniu wektora ™" z prawej strony otrzymamy:

LHS = RHSF™ " 4+ & (A.3.5)
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gdzie LHS = Ry — R1af3%, natomiast RHS = R1a™". Model w postaci
(A.3.5) pozwala uzyskaé oszacowanie metody najmniejszych kwadratow wek-
tora g™

Posiadajac oszacowanie bazy przestrzeni kointegrujacej oraz wspodtczyn-
nikow korekty rownowagi, wektor v mozna oszacowaé z modelu (A.2.5) przek-
sztalconego do postaci:

AY —Y_ 16,0 =AX_17+E (A.3.6)

lub, biorac za dane jedynie oszacowanie bazy przestrzeni kointegrujacej, z
modelu w postaci:

AY =Y_ Bfa+AX_1y+2 (A.3.7)

gdzie 3* = mdiag(A, A, ..., A) natomiast a = vec(vec(al), vec(a?), ..., vec(alY)).
——
Nm—razy
Jesli wektor « estymowany jest z modelu (A.3.6), to moéwimy, ze model
(A.2.5) zostal oszacowany panelowa metoda dwustopniowa. Jesli wektor
wraz z wektorem « estymowane sg z modelu (A.3.7), moéwimy o procedurze
dwustopniowej z poprawka.

A.3.2 Estymacja zwigzana w modelu zredukowanym

W procedurze estymacji przedstawionej w paragrafie (A.3.1) mozna uwzgled-
ni¢ restrykcje postaci Rv = ¢, gdzie macierz R i wektor ¢ definiujg ich
postaé, natomiast wektor v reprezentuje dowolny z wektorow vec((a™)T) dla
n=1,2,....N, 3, w lub v. Oméwimy teraz charakter restrykcji naktadanych na
poszczegodlne z tych wektorow. W dwustopniowej procedurze estymacji wek-
tora (8 elementy macierzy wspotczynnikéw dostosowania o™ dla n=1,2,...,N;
zezytywane sa, przy zalozonej normalizacji wektora (3, z macierzy m oszacow-
anej na podstawie modelu (A.3.1). Restrykcje postaci R,vec((a™)T) = g,
dla n=1,2.....N, otrzymamy wiec naktadajac na wektor 7 restrykcje Rm = ¢,
gdzie R = mdiag(Ry,Ra,...,Ry) dla R, = Ru[liy | 0 | Lp1: | O |
| I(m—l)r—l—l,mr | 0], gdzie Ii,j = [ei,ei_H, ...,ej], L] = 1,2,....omr, 5 > 1,
oznacza macierz utworzona kolejno z wersorow i-tego, (i+1)-szego,...,j-tego
przestrzeni R™" | przy czym 0 oznacza macierz zerowa wymiaru mr X (m—r).
Nalozenie restrykcji zerujacej element (i,j), i=1,2,...,N, j=1,2,...,r macierzy
o oznacza, ze i-ta zmienna procesu y; nie dostosowuje sie¢ w wyniku od-
chylenia tego procesu od j-tej relacji rownowagowej. Zwazywszy na fakt, ze
elementy macierzy 7", o™ oraz A laczy zaleznos¢ 7', = g a:'flﬂj,l’ i,j =
1,2,...,N, restrykcja zerujaca l-ty wiersz macierzy o skutkuje wyzerowaniem
l-tego wiersza obliczonej ex post macierzy n". Restrykcje na niezwiazane el-
ementy macierzy A naklada sie uwzgledniajac ograniczenie Rvec(fBp—r) = q
przy estymacji wektora [3,,—, z modelu (A.3.5). Wyzerowanie elementu (i,j),
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i=r+1, r+2,..m, j=12....r, macierzy A (czyli (j-1)(m-r)+(i-r)-tego ele-
mentu wektora [3,,_,) oznacza przyjecie zalozenia, ze i-ta zmienna procesoéw
y dla n = 1,2,...,N nie wchodzi do do j-tej relacji kointegrujacej. Wyze-
rowanie l-tego wiersza macierzy A prowadzi do wyzerowania l-tej kolumny
obliczonych ex post macierzy ©™ dla n=1,2,...,N.

Zwr6émy uwage na istotne konsekwencje dwustopniowosci procedury es-
tymacji dla naktadania restrykcji na wektor w. W pierwszym kroku jest
on estymowany oraz zczytywane sg z niego wspotczynniki korekty btedu do
macierzy a,. W drugim kroku estymowana jest cze$é¢ niezwigzana wektora
(. Obliczona ex post macierz 7 nie musi wiec spetniaé¢ restrykeji natozonych
na niag w pierwszym kroku.

A.3.3 Estymacja modelu strukturalnego

W niniejszym paragrafie przedstawiamy procedure estymacji modelu struk-
turalnego

P
Ayp =T"yp, + Y TpAyp, +d" + B uf! (A.3.8)
p=1

dlan = 1,2,...,N, gdzie w rozumieniu paragrafu (A.3.8) proces uj’ jest szokiem
strukturalnym, macierz B" jest macierza przej$ciowego wpltywu szoku u}’ na
proces y;', natomiast macierz " B™ jest macierza wplywu trwatego, gdzie E™
jest macierza wpltywu trwatego szoku skorelowanego B™uj w reprezentacji
Beveridge’a-Nelsona (A.2.7).

Przedmiotem estymacji czesci strukturalnej modelu (A.3.8) sa macierze
B™ i E"B"™. Macierz E™ dana jest zaleznoscia (A.2.8), wiec wyznaczona
jest przez wyniki estymacji modelu zredukowanego. Macierz B wyznaczana
jest jako macierz maksymalizujaca funkcje wiarygodnosci odpowiadajacego
modelowi (A.3.8) modelu strukturalnego dla pozioméw zmiennych zawartych
w 4", czyli modelu postaci

P+1
ur =Y Apyp, +d" ) (A.3.9)
p=1

dla t = p+1,p+2,...,T, gdzie vf’ ma rozklad N(0,X,n) oraz vy’ = B"¢} dla
€} o rozkladzie N(0, I,,,) bedacego odpowiednikiem szoku strukturalnego dla
pozioméw zmiennych procesu y'. Macierze modelu (A.3.9) oraz macierze
modelu (A.3.8) lacza zaleznosci

T=T1+1I"+1,
A;=T;—-T;_1,i=2,3,..., P, (A.3.10)
App1=-Tp

75



sg wiec one dane z oszacowan modelu zredukowanego dla przyrostéw zmien-
nych procesu y;'. Model (A.3.9) w postaci skumulowanej ma postac

Y"=Y"a+D"4+7T" (A.3.11)

gdzie Y™ = vec(yp, yp_qs s Ypio), D" = lp_p_1 ® d", natomiast Y, =
mvec(lm@)YYCL’ 1m®Y1@—17 Tt 1m®Y£+2) dla Ytn = ((:%?—1)717 (ytn—2)T7 M) (y?—P—l)T)v
t = p+2,p+3,...,T, 1,, oznacza wektor sktadajacy sie z m jedynek, Y™ =
vec(Vip, Vp_1, .., Up, ), natomiast a = vec(AY, A3, ..., A}, ;). Zaktadamy,
ze Yyn = I7_;_1 @ Xyn 1 przypominamy, ze Yn = BBT.

Funkcja wiarygodnosci modelu (A.3.11) jest nastepujaca

1 _1
fYm) = muj“—p—l ® Yyn| 72X

1 (2m) (A.3.12)
emp[—i(Y” ~Y"a—D")(Ir—p-1 @ Bpn) " (Y™ — Y a — D")]

Wykorzystujac fakt, ze dla macierzy A i B o wymiarach m x m in x n
zachodzi |[A ® B| = |A|"|B|™, logarytm funkcji wiarygodnosci ma postac
m(T—p—1) T—-p-—1

I e

) (A.3.13)
—5[(y" = Ya - DY (Ir_p 1 @ Tpn) ' (Y™ = Y™ a — D")]

Inf(Y™)=— In(2m)

co dalej rozpisujemy jako

T-p-1 T-p-1
Inf(Y™) = —wzn(%) . +zn\zvny
T
5 2~ - V)T~ Yia)] =
9 t t v \Jt t
t=P+1
m(T—p—1) T-p—-1
—%tr[(fm _ AV, — DY) (VT — AV — D] =
T-p-1 T-p-1

_%ln(zﬂ) — Lln!BBT]

—%tr[(ff" _AVT — DY) (BBTY (VT — AV, — D7)

Zwazywszy na fakt, ze pierwszy sktadnik w (A.3.14) jest stala proporcjon-
alnosci oraz, ze |[BBT| = |BJ? i ze $lad jest operatorem przemiennym dla
macierzy kwadratowych, mamy ostatecznie

Inf(Y") x
—¥zn|3|2 - %tr[(BT)_lB‘l (A.3.15)

(Y™ =AY, = DM(Y" — AY?, — D™)T)]
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gdzie macierze Y™, }7_"1 i D" zdefiniowane sg jak w modelu (A.3.11).

Dla danej macierzy B funkcja (A.3.15) osiaga minimum ze wzgledu na
A™ 1 D™ w oszacowaniu metody najmniejszych kwadratow tej macierzy.
Po podstawieniu w ich miejsce oszacowari uzyskanych z zaleznosci (A.3.10)
uzyskamy

Inf(Y™)

T-P-1 . (A.3.16)

T —
P —tr((BT) B8]

-1
————n|BJ* -

e (V- Anyn —Dry(¥n—Anyn —DM)T . .
gdzie Xyn = TP jest oszacowaniem macierzy

wariancji kowariancji skorelowanego sktadnika losowego modelu (A.3.9).

Do oszacowania macierzy B wykorzysta¢ mozna algorytm skoringowy z
pracy Amisano, Giannini (1997). Jest to algorytm lokalnie zbiezny, jednak
ze wzgledu na nieliniows, zaleznos¢ taczaca elementy macierzy B i parametry
modelu zredukowanego rozwigzanie analityczne problemu zwigzanej maksy-
malizacji funkeji (A.3.16) nie istnieje. Nalezy zminimalizowaé funkcje (A.3.16)
przy uktadzie warunkow (A.2.10) 1 (A.2.11). Warunek (A.2.11) jest rownowazny
warunkowi (L(I,, ® F)vec(B) = 0. Przepisujemy obydwa te warunki do ap-
likowalnego w algorytmie skoringowym uktadu

vec(B") = S 48" (A.3.17)
vec(B") = (L(I,, ® E)  v7" (A.3.18)
gdzie vB" jest wektorem niezwigzanych elementéw macierzy B. Warunki

(A.3.17) oraz (A.3.18) laczymy we wspolny warunek
vec(B) = Rpny?" (A.3.19)

Ustalona, i-ta, i = 2,...,%m4q, iteracja algorytmu skoringowego przebiega
w nastepujacy sposob

B = AP 4 5(Hin p(3P") ™ Uy BFT) (A.3.20)

gdzie § jest arbitralnie przyjeta dlugoscig kroku algorytmu, ’AyZB" jest osza-
cowaniem wektora %B” uzyskanym w i-tej iteracji,

n 82 lnf
LBy _ _
Hy (%)= T OB (BT |4m =
= Rp)"(T = K = 1)(Im ® (57") 1) %
X (Im2 + Crmxm) (Im ® (’A}’an)_l)(RB”)

(A.3.21)
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jest minus macierzg Hessego funkcji Inf policzong w punkcie ﬁZBn, tj. dla B}
takiego, ze vec(B) = Rpn4P", natomiast

. Bn dln f
Vlnf(’YzB )= W ’%-B”:

X (T — K +1)(vec(BT) = (Syn @ Iy )vee(B™Y)

jest gradientem funkcji Inf policzong w punkcie ’?ZBn, tj. dla B}' takiego,
ze vec(B]') = RBn’S/Z-Bn. Zainicjowanie pierwszej iteracji algorytmu wymaga
arbitralnego zatozenia niezwigzanych elementéw macierzy B z pierwszej it-
eracji, czyli elementow wektora " .

A.4 Reprezentacja MA procesu skointegrowanego,
odwré6cenie modelu VECM

W podrozdziale (A.3.3) powolujemy sie na reprezentacje sredniej ruchomej
Beveridge’a-Nelsona (A.2.7) skointegrowanego procesu y;, i = 1,2,...,N. Reprezen-
tacja ta wyraza proces y;' jako funkcje przesztych szokow & = B"uy, i=
1,2,....,t.  Dotychczas przy estymacji modelu zredukowanego i struktural-
nego nie byto konieczne estymowanie tej reprezentacji. W tym podrozdziale
opisana zostanie procedura estymacji dekompozycji Beveridge’a-Nelsona pro-
cesu skointegrowanego, czyli procedura odwracania wektorowego modelu
korekty bledem. Odwrécenie procesu y;' daje mozliwosé przeprowadzenia
eksperymentéw retrospektywnych polegajacych na wytaczeniu poszczegdl-
nych szokéw strukturalnych w wybranych podokresach i obserwowania jaki
mialoby to wplyw na trajektorie procesu y;'. Eksperyment taki daje wyobraze-
nie, jak poszczegdlne rodzaje szokéw strukturalnych wplywaly na na ten
proces. Mozliwe jest takze uzyskanie hipotetycznej, warunkowej ze wzgledu
na innowacje strukturalne trajektorii procesu yi*. Przedstawiona proce-
dura bazuje na pracy Hansen (2000). Koncepcyjnie réwnie prosta metoda
odwracania modelu VECM znajduje sie w pracy Yang (1998).

Przypomnijmy, ze dla skointegrowanego procesu y;* model VECM (A.2.1)
lub odpowiadajacy mu model VAR (A.3.9) posiada, z twierdzenia Grangera-
Johansena o reprezentacji procesu skointegrowanego, por. Engle i Granger
(1987) i Johansen (1991), reprezentacje $redniej ruchomej postaci:

t 00
yi= EME )+ Y ENE +dY) + 3 (A.4.1)
=1 =0

Wektor g zawiera wartoéci poczatkowe procesu y;'. Macierz E" generuje
niestacjonarno$¢ procesu y;'. Jest to macierz propagacji efektu trwalego
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szokow &' = B™u}', i= 1,2,...,t, na na proces y;* i dana jest przez (A.2.8):

P-1

E" = B0 [(o))" (I — 3 Tp)B] M @)” (A4.2)

=1

hS]

Warunkiem koniecznym tego, by suma » . E'¢, w (A.2.7) byta do-
brze okreslona jest zbieznoi¢ do zera przy i — oo ciggu macierzy E'.
Macierze te zadaja wplyw przejsciowy (stacjonarny) szokow &' = B™up,
na na proces y;' i sa dane iloczynem, por. Hansen (2000):

El =GQ'I (A.4.3)
gdzie:
G=(I,—-E"),—E"T4,..,.—E"T'p) (A.4.4)
I,+II" Ity ... I'p_1 T'p
1" Iy ... I'pqy I'p
Q= x 0 Ly ... 0 0 (A.4.5)
0 0 Iy 0
oraz
Im,
Im,
Lo = 0 (A.4.6)
0

Wektor gg dany jest iloczynem g = E™(yq — 25:1 Lpy™,), gdzie obserwacje
y*, dla p = 0,1,....,P pochodza z okresow bezposrednio poprzedzajacych
probe, na ktorej model (A.2.1) byl estymowany.

A.5 Funkcje reakcji na szoki egzogeniczne - zmi-
enne stabo egzogeniczne

W niniejszym podrozdziale przedstawiony zostanie sposob uzyskiwania funkcji
reakcji na szoki od zmiennych egzogenicznych ;' uwzglednionych w specy-
fikacji (A.2.1). Mozliwa jest do zastosowania procedura generowania reakcji
na szoki do tych zmiennych przy zachowaniu ich egzogenicznego charak-
ter. W tym przypadku nie mozna zastosowaé standardowej procedury gen-
eracji odpowiedzi na impuls, gdyz model postaci (A.2.1) nie daje mozliwosci
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kwantyfikacji innowacji do zmiennych egzogenicznych. Konieczne jest wiec
wyliczenie ich poza modelem. Przedstawione zostanie podejécie polegajace
na czesciowej endogenizacji zmiennych egzogenicznych, tak, zeby mozliwe
byto uzyskanie funkcji reakcji na szoki do nich w standardowy sposob.

Uwzglednienie zmiennych egzogenicznych 0} w modelu (A.2.1) jako zmi-
ennych endogenicznych daje mozliwosé standardowej identyfikacji ich szokéw
strukturalnych oraz generowania funkcji reakcji pozostaltych zmiennych na te
innowacje. Wymagaé¢ bedziemy jednak, zeby w ramach endogenicznej imple-
mentacji byty one w maksymalnie mozliwym stopniu wyegzogenizowane. W
tym celu partycjonujemy wektor zmiennych endogenicznych yy* = vec(gy, 67),
gdzie wektor g}* oznacza oryginalne zmienne endogeniczne specyfikacji (A.2.1).
Nazywaé je bedziemy zmiennymi endogenicznymi. Zmienne 67 nazywaé
bedziemy stabo egzogenicznymi i wymagaé¢ od nich bedziemy, zeby nie koin-
tegrowaly ze zmiennymi endogenicznymi oraz zeby zmienne endogeniczne nie
mialy na nie wpltywu. Poniewaz zmienne te w oryginalnej specyfikacji nie
kointegrowaly, musiaty by¢ stacjonarne, wiec nie ma potrzeby implemen-
towania dla nich relacji dtugookresowej. Model ze zmiennymi stabo egzo-
genicznymi procesu y;' jest postaci

P
Ay =Ty + D Tply, + & (A5.1)
p=1
a slaba egzogenizacja zmiennych procesu 6} realizuje si¢ przez nalozenie

odpowiednich restrykcji zerujacych na elementy macierzy II" oraz I'p, p —
1,2,...,P. Spos6b natozenia restrykecji przedstawiony zostal w podrozdziale

(A.3.2).
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Dodatek B

Funkcje reakcji na impuls z
symulowanymi przedzialami
ufnosci



Rysunek B.1: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz za-
trudnienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne w
Czechach, wraz z przedzialami ufnosci.

20 — 15

o
|

|
AR
|

reakcja na impuls
reakcja na impuls

|
[V}

10 I I I I I I I I

0 10 20 30 40 0 10 20 30 40
t t

Szok wynagrodzen realnych Szok wynagrodzen realnych
2.0 0.08

004 T mmmm e

0.0 —bse===================-=

reakcja na impuls
/
reakcja na impuls

20 — 2

10 —

10 —

reakcja na impuls
|
P
N
\
reakcja na impuls

20 \ \ \ T -1 I \ T T
0 10 20 30 40 0 10 20 30 40
t t
Szok popytu na prace Szok popytu na prace
10 0.2

0.0+ S

reakcja na impuls
o
|
\ ——
1V
i
L
reakcja na impuls
=
[V
|

-5 I I ‘ ‘ 0.6 T T T T
0 10 20 30 40 0 10 20 30 40
t t

Szok produktywnosci Szok produktywnosci

Legenda: linia ciggta — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.2: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz zatrud-
nienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne w Estonii,
wraz z przedzialami ufnosci.
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Legenda: linia ciggla — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.3: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz zatrud-
nienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne na Lotwie,
wraz z przedzialami ufnosci.
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Legenda: linia ciggta — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.4: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz zatrud-
nienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne na Litwie,
wraz z przedzialami ufnosci.
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Legenda: linia ciagla — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.5: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz za-

trudnienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne

Wegrzech, wraz z przedzialami ufnosci.
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Legenda: linia ciggta — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.6: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz zatrud-
nienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne w Polsce,
wraz z przedzialami ufnosci.
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Legenda: linia ciagla — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.7: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz zatrud-
nienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne w Stowenii,
wraz z przedzialami ufnosci.
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Legenda: linia ciggta — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.8: Funkcje reakcji bezrobocia (lewy panel) oraz za-
trudnienia (prawy panel) na jednostkowe szoki strukturalne na
Stowacji, wraz z przedzialami ufnosci.
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Legenda: linia ciggla — IRF; linia przerywana — 90-procentowy przedzial ufnosci na

podst. 500 rekurenyjnych symulacji metoda bootstrap.



Rysunek B.9: Funkcje reakcji wynagrodzen realnych na szok pro-
duktywnosci, wraz z przedzialami ufnosci.
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Rysunek B.10: Funkcje reakcji wynagrodzen realnych na szok
strukturalny wynagrodzen, wraz z przedzialami ufnosci.
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Dodatek C

Wymniki testu
Saikonnena-Lutkepohla liczby
relacji kointegrujacych dla
poszczegolnych krajow panelu

Tablica C.1: Krytyczne warto$ci prawdopodobienstwa testu Saikonnena-
Liitkepohla wymiaru przestrzeni kointegrujacej (bez zmiennej czasowej).

Hy  Czechy Estonia Lotwa Litwa Wegry Polska Stowenia Slowacja

r=0 0.06 0.00 0.58 0.00 0.00 0.01 0.18 0.01
r—1 0.28 0.38 0.00 0.00 0.28 0.11 - 0.03
r—2 - - - 0.05 - - - 0.21
r=3 - - - 0.11 - - - -
r 1 1 1 2-3 1 1 0 2

Na podstawie Liitkepohl i Seikonnen (1997 i 2000).

Tablica C.2: Krytyczne warto$ci prawdopodobienstwa testu Saikonnena-
Liitkepohla wymiaru przestrzeni kointegrujacej (ze zmienna czasowa).

Ho  Czechy Estonia Lotwa Litwa Wegry Polska Slowenia Slowacja

r=0 0.00 0.00 0.32 0.16 0.5 0.01 0.04 0.03
r=1 0.44 0.72 - - 0.16 0.11 0.64 0.21
r 1 1 0 0 0-1 1 1 1

Na podstawie Liitkepohl i Seikonnen (1997 i 2000).
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Tablica C.3: Testy diagnostyczne reszt modelu - krytyczne wartosci praw-
dopodobienstwa.

Czechy Estonia Lotwa Litwa
Jarque-Bera 0.06-0.99 0.04 - 0.95 0.1 -0.88 0.2-0.9
Portmanteau 0.99 (0.21) 0.97 (0.06) 0.94 (0.12) 0.71 (0.11)

ARCH 0.46 0.29 0.13 0.34
Wyniki testow diagnostycznych reszt zredukowanej postaci modelu VECM. Dla testu Jarque-Bera
podane zostaly przedzialy zmiennosci krytycznego poziomu prawdopodobienstwa dla hipotezy
o normalnosci dla reszt zwiazanych z kolejnymi zmiennymi modelu. Hipoteza zerowa testu
Portmanteau zaklada brak autokorelacji reszt. W nawiasach podano krytyczne wartosci praw-
dopodobienstwa dla testu z korekta maloprobkowa. Hipoteza zerowa testu ARCH opartego na
statystyce x? zaklada brak efektow ARCH.

Tablica C.4: Testy diagnostyczne reszt modelu - krytyczne wartosci praw-
dopodobieristwa (cont’d).

Wegry Polska Stowenia Stowacja
Jarque-Bera  0.37-0.88 0.02-091 0.35-0.78 0.05-0.84
Portmanteau 0.99 (0.35)  0.79 (0.1)  0.99 (0.36) 0.99 (0.71)

ARCH 0.14 0.61 0.44 0.02
Wyniki testéw diagnostycznych reszt zredukowanej postaci modelu VECM. Dla testu Jarque-Bera
podane zostaly przedzialy zmiennosci krytycznego poziomu prawdopodobienstwa dla hipotezy
o normalnosci dla reszt zwiazanych z kolejnymi zmiennymi modelu. Hipoteza zerowa testu
Portmanteau zaklada brak autokorelacji reszt. W nawiasach podano krytyczne wartosci praw-
dopodobienstwa dla testu z korekta maloprobkowa. Hipoteza zerowa testu ARCH opartego na
statystyce x2 zaklada brak efektéw ARCH.




Bibliografia

Ahn S.K., Reinsel G.C., (1990), Estimation for Partially Nonstationary Mul-
tivariate Autoregressive Models, Journal of the American Statistical Associ-
ation, 85, 813-823.

Aghion P., Howitt P., (1994), Growth and unemployment. Review of Eco-
nomic Studies, 61.

Amisano G., Giannini C., (1997), Topics in Structural VAR Econometrics,
2nd ed., Springer, Berlin.

Bai J., Ng S., (2004), A Panic Attack on Unit Roots and Cointegration,
Econometrica, 72, 1127.1177.

Bai J., Ng S., (2002), Determining the Number of Factors in Approximate
Factor Models, Econometrica, 70, 191.221.4.

Balmaseda M., Dolado J., Lopez-Salido J. D., (2000), The Dynamic Ef-
fects of Shocks to Labour Markets: Evidence from OECD Countries, Oxford
Economic Papers, Oxford University Press, vol. 52(1), s. 3-23.

Baltagi B., Kao Ch., (2000), Nonstationary Panels, Cointegration in Panels
and Dynamic Panels: A Survey, Center for Policy Research Working Papers
16

Banerjee A., Marcellino M, Osbat C.(2004), Some Cautions on the Use of
Panel Methods for Integrated Series of Macroeconomic Data, Econometrics
Journal, 7, 322 - 340.

Bassanini A., Duval R., (2006), Employment patterns in OECD countries:
reassessing the role of policies and institutions, OECD Economics Depart-

ment Working Paper 486.

Barro R., Sala-i-Martin X., (2003), Economic Growth, MIT Press

94



Bean Ch. Pissarides Ch., (1993), Unemployment, consumption and growth,
European Economic Review, Elsevier, vol. 37(4), pages 837-854.

Bean C.R. (1994), European unemployment: A survey, Journal of Economic
Literature, 32, s. 573-619.

Blanchard O., (2005), European Unemployment: The Evolution of Facts
and Ideas, NBER Working Paper No. 11750.

Blanchard O., (2006), Adjustment with the Euro: The Difficult Case of
Portugal, MIT Department of Economics Working Paper No. 06-04.

Blanchard O., D. Quah (1989), The dynamic effects of aggregate supply
and demand disturbances, American Economic Review, 79, s.655-673.

Blanchard O., Summers L., (1986), Hysteresis and the European unemploy-
ment problem, NBER Economic Annual, 1:15-77.

Blanchard O., Wolfers J., (2000), The role of shocks and institutions in
the rise of European unemployment: the aggregate evidence, The Economic
Journal, 110:C1-C33.

Breitung J., Briiggemann R., Liitkepohl H., (2004), Structural vector au-
toregressive modeling and impulse responses w: Applied Time Series Econo-
metrics pod red. Liitkepohl H. i Krétzig , Cambridge University Press,
Cambridge, s. 159-196.

Breitung J., Pesaran M.H., (2005), Unit Roots and Cointegration in Panels,
Cambridge Working Papers in Economics 0535, Faculty of Economics, Uni-
versity of Cambridge

Breitung J., (2005), A Parametric Approach to the Estimation of Cointe-
gration Vectors in Panel Data, Humboldt University Working Paper, Berlin.

Briiggemann I., (2003), Measuring Monetary Policy in Germany: A Struc-
tural Vector Error Correction Approach, German Economic Review, Black-
well Publishing, vol. 4, s. 307-339, 08.

Briiggemann, R. i H. Liitkepohl (2004), Practical Problems with Reduced
Rank ML Estimators for Cointegration Parameters and a Simple Alterna-
tive, Discussion Paper, European University Institute, Florence.

Bukowski M., (2008) (red.), Zatrudnienie w Polsce 2007. Bezpieczenistwo
na elastycznym rynku pracy , MPiPS, Warszawa 2008



Bukowski M., Dyrda S., Kowal P., (2008), Przyjecie euro w $wietle mod-
elu DSGE duzej skali, we: Wprowadzenie euro a bezrobocie i zatrudnienie w

Polsce, Maciej Bukowski (red.), IBS 2008

Bukowski M., Koloch G., Lewandowski P.; (2007), Makrostruktura rynku
pracy, szoki i instytucje, w: Zatrudnienie w Polsce 2007, pod red. Bukowski
M., MPiPS, Warszawa 2007

Bukowski M., Kowal P., Lewandowski P., Zawistowski J., (2006), Struktura
i poziom wydatkow i dochoddéw sektora finanséw publicznych a sytuacja na
rynku pracy, NBP, Warszawa.

Bukowski M., Lewandowski P., (2006), Rynek pracy w makroperspektywie,
w: Zatrudnienie w Polsce 2006, pod red. Bukowski M., MPiPS, Warszawa,
2006

Bukowski M., Zawistowski J., (red.), (2007), Zmiana technologiczna na pol-
skim rynku pracy, IBS

Cahuc P., Zylberberg A., (2004), Labor Economics, The MIT Press.

Camarero M., Carrion-i-Silvestre J., Tamarit C., (2006), Testing for hystere-
sis in unemployment in OECD countries. New evidence using stationarity
panel tests with breaks, Oxford Bulletin of Economics and Statistics, De-
partment of Economics, University of Oxford, vol. 68(2), pages 167-182, 04.

Christiano L., Eichenbaum M., Evans Ch., (1999), Monetary Policy Shocks:
What Have We Learned, and To What End, w: Taylor, Woodford, Hand-
book of Monetary Economics, 1999.

Dees S., di Mauro F., Pesaran M.H., Smith L.V., (2005), Exploring the
International Linkages of the Euro Area: A Global VAR Analysis , CESi-
foWorking Paper No. 1425. Presented at CESifo Area Conference on Macro,
Money and International Finance, February 2005.

Dolado J.J., Jimeno J.F., (1997),The causes of Spanish unemployment: A
structural VAR approach, European Economic Review, 41, s.1281-1307.

Drew A., Kennedy M., Slock T., (2004), Differences in resilience between
the euro-area and US economies, OECD Economics Department Working

Paper 282.

Duval R., Vogel L., (2008), Oil Price Shocks, Rigidities and the Conduct of



Monetary Policy: Some Lessons from a New Keynesian Perspective, OECD
Economics Department Working Papers 603, OECD Economics Department

Duval, R., Elmeskov J., Vogel L., (2007), Structural Policies and Economic
Resilience to Shocks, OECD Economics Department Working Papers, No.
567

Eamets, R. (2004), Labour Market Flows and the Adjustment to Macroeco-
nomic Shocks in the Baltic States, Post-Communist Economies 16(1): 47-71

Engle R.F., Granger C.W.J., (1987), Co-integration and Error Correction:
Representation, Estimation, Testing, Econometrica, 55, 251-276.

Fabrizio S., Igan D., Mody A., (2006), The Dynamics of Product Qual-
ity and International Competitiveness, IMF

Feibig, D. (2001), Seemingly Unrelated Regression w: B. Baltagi (ed.) ACom-
panion to Theoretical Econometrics, Blackwell, Oxford.

Fortuny M., Nesporova A., Popova P., (2003), Employment promotion poli-
cies for older workers in the EU accession countries, the Russian Federation
and Ukraine, ILO Employment Paper 2003/50

Gamber E., Joutz F., An Application of Estimating Structural Vector Au-
toregression Models with Long Run Restrictions, The Journal of Macroeco-
nomics, September, 1993, vol. 15, 4, s. 723-745.

Groen J.J.J., Kleibergen F., (2003), Likelihood-Based Cointegration anal-
ysis in Panels of vector Error Correction Models, De Nederlandsche Bank
NV Research Memorandum WO&E no. 646,/0101

Hansen G.M., Kim J.R., Mittnik S., (1998), Testing Cointegration Coef-
ficients in Vector Autoregressive Error Correction Models,Economic Letters,
58, 1-5.

Hanses, P. H. (2000), The Johansen-Granger Representation Theorem: An
Explicit Expression for I(1) Processes, Working Paper, US San Diego and
Brown University

Hoover, K. (2001), The Methodology of Empirical Macroeconometrics, Cam-
bridge University Press, Cambridge. Hurlin C., (2004), Nelson and Plosser
Revisited : A Re-Examination using OECD Panel Data, Laboratoire d’Economie
d’Orleans, Document de Recherche 2004,/23.



Jacobson T., Vredin A., Warne A., (1993), Are Real Wages and Unemploy-
ment Related?, Papers 558, Stockholm - International Economic Studies.

Jacobson T., Vredin A., Warne A., (1997), Common trends and hystere-
sis in Scandinavian unemployment, European Economic Review, Elsevier,
vol. 41(9), s. 1781-1816.

Jacobson T., Jansson P., Vredin A., Anders W., (1999), A VAR Model for
Monetary Policy Analysis in a Small Open Economy, Working Paper Series
77, Sveriges Riksbank (Central Bank of Sweden).

Johansen S., (1991), Estimation and Hypothesis Testing of cointegration
Vectors in Gaussian VEctor Autoregressive Models, Econometrica, 59, 1551-
1580.

Johansen S., (1995), Likelihood-based Inference in Cointegrated Vector Au-
toregressive Models, Oxford University Press.

Johansen K., (2002), Hysteresis in unemployment: evidence from Norwe-
gian counties, Working Paper series nr 6/2002, Department of Economics,
Norwegian University of Science and Technology.

Johanses, S., Juselius, K. (1994), Identification of the long-run and the short-
run structure: an application to the IS-LM model, Journal of Econometrics
63, 7-36.

Juselius K., (2005), The cointegrated VAR model: Econometric method-
ology and macroeconomics application, Oxford University Press, Oxford.

Judge, G., Hill, C., Griffiths, W., Lee, T. (1985), The Theory and Prac-
tice of Econometrics, John Willey and Sons, Nowy Jork. Koloch G., Szufel
P., (2008), Small Samples and Economic Reasoning, Wydawnictwo X Kon-
ferencji Polskiego Towarzystwa Badan Operacyjnych i Systemowych BOS.

Larsson R., Lyhagen J., (1999), Likelihood-Based Inference in Multivari-
ate Panel Cointegration Models, Stockholm School of Economics Working
Paper Series in Economics and Finance, No. 331.

Larsson R., Lyhagen J., Lothgren M., (2001), Likelihood-Based Cointegra-
tion Tests in Heterogeneous Panels, Econometric Journal, Royal Economic
Society, vol. 4(1), s. 41.

Layard R., Nickell S., Jackman R., (1991), Unemployment: Macroeconomic
Performance and the Labour Market, Oxford University Press, Oxford.



Levin, A., C. Lin i C.J. Chu (2002), Unit Root Tests in Panel data: Asymp-
totic and Finite-Sample Properties, Journal of Economics, 108, 1-24.

Ledn-Ledesma M., MacAdams P., (2003), Unemployment, Hysteresis and
Transition, European Central Bank Working Paper nr 234.

Lewandowski P.,Koloch G., Regulski A., (2008), Elastycznosé¢ rynkéow dobr
i pracy w Polsce na tle wybranych krajow europejskich, IBS 2008.

Lucas R., (1976), Econometric Policy Evaluation: A Critique, Carnegie-
Rochester Conference Series on Public Policy 1: 19-46

Liitkepohl H., Krétzig H., (2004), Applied Time Series Econometrics (Themes
in Modern Econometrics), Cambridge University Press, Cambridge.

Liitkepohl H., (2007), New Introduction to Multiple Time Series Analysis,
Springer, Berlin.

Magda I., Szydlowski A., (2007), Place w makro i mikroperspektywie, w:
Zatrudnienie w Polsce 2007, pod red. Bukowski M., MPiPS, Warszawa 2007.

Moon H. R., Perron B., (2005),An Empirical Analysis of Nonstationarity
in Panels of Exchange Rates and Interest Rates with Factors, IEPR Work-
ing Papers 05.35, Institute of Economic Policy Research (IEPR).

Moon H.R., Philips P.C.B, (1999), Linear Regression Limit Theory for Non-
stationary Oanel Data, Econometrics, 67, 1057-1111.

Mortensen D., (2005), Growth, Unemployment and Labor Market Policy,
Marshall Lecture, presented at the European Economic Association Meeting,
Madrid, August 24, 2004, Journal of the European Economic Association 3.

Nelson C. R., Plosser C.I., (1982), Trends and Random Walks in Macroeco-
nomic Time Series: Some Evidence and Implications, Journal of Monetary
Economics, 10, s. 139-162.

Nickell S., Nunziata L., Ochel W. (2005), Unemployment in the OECD since
the 1960s. What do we know?, The Economic Journal 115,s. 1-27.

Mortensen D., Pissarides Ch., (1994), Job creation and job destruction in the
theory of unemployment, Review of Economic Studies, vol. 61(3), s. 397-415

OECD, (2002), Economic Survey of Czech Republic 2002, OECD, Paryz



OECD, (2004), Economic Survey of Poland 2004, OECD, Paryz
OECD (2006), Employment Outlook 2006, OECD, Paryz.

Paas T., Eamets R. et al., (2006), Labor Market Flexibility, Flexicurity and
Employment: Lessons of the Baltic States, Nova Science, Hauppauge NY.

Papell D. H., Murray C. J., Ghiblawi H. (2000), The structure of unem-
ployment, The Review of Economics and Statistics, Vol. 82, pp. 309-315.

Pedroni P., (2000), Fully Modified OLS for Heterogenous Cointegrated Pan-
els, w: B. Baltagi (red.), Nonstationary Panels, Panel Cointegration and
Dynamic Panels, Advances in Econometrics, Vol. 15, Amsterdam.

Perron P., Ng S.; (1996), Useful Modifications of Some Unit Root Tests
with Dependent Errors and Their Local Asymptotic Properties, Review of
Economic Studies, 63, 435-463.

Pesaran M.H., Shin Y., Smith R., (1999), Pooled Mean Group Estimation
of Dynamic Heterogenous Panels, Journal of the American Statistical Asso-
ciation, 94, 621-634.

Pesaran, M.H., (2003),A Simple Panel Unit Root Test in the Presence of
Cross Section Dependence, Cambridge Working Papers in Economics 0346,
Faculty of Economics, University of Cambridge, Cambridge.

Pesaran M.H., Schuermann T., Weiner S.M., (2004), Modelling Regional In-
terdependencies Using a Global Error-Correcting Macroeconometric Model,
Journal of Business and Economic Statistics, 22, 129.162.

Phillips, P.C.B. (1994), Some Exact Distribution Theory for Maximum Like-
lihood Estimators of Cointegration Coefficients in Error Correction Models,
Econometrica, 62, 73 - 93.

Pissarides Ch., (2000), Equilibrium Unemployment Theory, MIT Press, Cam-
bridge

Ravenna F., (2007), Vector autoregressions and reduced form representa-
tions of DSGE models, Journal of Monetary Economics 54(7), s. 2048-2064

Reinsel, G.C. (1993), Elements of Multivariate Time Series Analysis, Springer,
New York.



Saikonnen P. (1992), Testing the Normalization and Overidentification of
cointegrating Vector Autoregressive Processes, Econometric Reviews, 18,
235-257.

Saikkonen P.; (1999), Testing normalization and overidentification of cointe-
grating vectors in vector autoregressive processes, Econometric Reviews 18,
235-257.

Saikkonen P., Luukkonen R., (1997), Testing cointegration in infinite or-
der vector autoregressive processes, Journal of of Econometrics 81, 93 - 129.

Saikkonen P., Liitkepohl, H., Trend adjustment prior to testing for the coin-
tegrating rank of a vector autoregressive processes, Journal of Time Series
Analysis 21, 435 - 456.

Schleicher Ch., (2003), Kolmogorov-Wiener Filters for Finite Time Series,
Computing in Economics and Finance 2003 109, Society for Computational
Economics

Smith R., Zoega G., (2005), Unemployment, Investment and Global Ex-
pected Returns: A Panel FAVAR Approach, Birkbeck Working Papers in
Economics and Finance 0524

Stock J., Watson J., (2002), Macroeconomic Forecasting Using Diffusion
Indexes, Journal of Business and Economic Statistics, 20, 147- 162.

Stock J., Watson J., (2005), Implications of Dynamic Factor Models for
VAR Analysis, NBER Working Papers 11467

Yang, M. (1997), On Identifying Permanent and Transitory Shocks in VAR
Processes, Economic Letters 58, 171-175.

Zagler M., (2004), Growth and Employment in Europe, Palgrave Macmillan



