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Streszczenie: Celem pracy jest empiryczna weryfikacja stabilnosci parametréw reguty Tay-
lora w Polsce. Badanie przeprowadzono na podstawie danych miesigcznych w okresie 1996-
-2016. Autorzy stawiajg nastepujace hipotezy: (1) regut¢ Taylora mozna zastosowac dla pol-
skiej gospodarki — zarowno inflacja, jak i luka produkcyjna istotnie oddziatuja na stopy
procentowe; (2) w regule stopy procentowej nastepuja skokowe zmiany parametrow przy in-
flacji i luce produkcyjnej — modele z przetaczaniem parametrow sa wyraznie lepsze od mo-
deli o statych parametrach. Analiza jest prowadzona w ramach matego modelu DSGE
z przetaczaniem Markowa, sluzacym do identyfikacji skokowych zmian parametrow ,,mie-
dzy stanami”. Na skutek znaczacych zmian sytuacji gospodarczej (W szczego6lnosci zmien-
nych determinujacych uwarunkowania polityki pieni¢znej, np. stopy inflacji czy luki pro-
dukcyjnej) prawdopodobne wydaja si¢ rowniez skokowe zmiany regut podejmowania decy-
zji przez Radg¢ Polityki Pieni¢znej. Zmiany parametrow moga wynika¢ rdwniez ze zmian
kadencji organéw NBP (prezes, Rada Polityki Pieni¢znej), zmian strategii NBP (np. wpro-
wadzenie strategii bezposredniego celu inflacyjnego), zmiany sposobu prowadzenia polityki
pieni¢znej w odpowiedzi na $wiatowy kryzys finansowy, wprowadzenie niekonwencjonal-
nych instrumentéw polityki pieni¢znej itp. Wyniki bayesowskiego poroéwnania modeli
wskazuja, ze modele z przetaczaniem parametréw sg wyraznie lepsze od modeli o statych
parametrach. Wyniki otrzymane w najlepszym wariancie (model z regula antycypacyjna,
zmienna sila reakcji na inflacj¢ i luk¢ produkcyjna) pozwolity na zidentyfikowanie dwoch
rezimow. W latach 1996-2001, 2009-2010 oraz po 2013 r. polityka pieni¢zna silnie reago-
wata na inflacje, lecz nie reagowala na luke produkcyjna. Z kolei w latach 2002-2008 poli-
tyka pieni¢zna bardzo stabo reagowala na inflacjg, ale silnie reagowata na luke produkcyjng.

Stowa kluczowe: reguta Taylora, modele dynamicznej rownowagi ogodlnej, modele ze

zmiennym rezimem, polityka pieni¢zna.

Summary: The goal of the paper was to verify the stability of Taylor rule parameters. The
empirical analysis was performed for Poland, using 1996-2016 monthly data. More specifi-
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cally, we verify two hyphotheses: (1) the behaviour of interest rate can be described using
Taylor rule; (2) the Taylor rule with parameters subject to Markov switching performs better
than the one with constant parameters. We take a system approach, where a Taylor rule is
a part of small scale DSGE model. The bayesian inference is used to estimate the model and
compare the specifications. The results indicate that models with switching parameters are
better in terms of marginal data density. The best model is based on forward looking Taylor
rule, where the parameters expressing the magnitude of the reaction to inflation and output
gap were subject to Markov switching, while interest rate smoothing was constant. The
identified regime switching can be interpreted as not responsing for inflation below the tar-
get (opportunistic disinflation declared for 2001-2002 by Polish monetary authorities) or not
responding to inflation driven mostly by EU accression (2004-2005) or increased VAT
(2004-2005, 2011).

Keywords: Taylor rule, dynamic general equilibrium models, regime switching models,
monetary policy.

1. Wstep

Od potowy lat 90. XX w. dominujagcym sposobem modelowania polityki pieni¢znej,
zwlaszcza prowadzonej w ramach strategii bezposredniego celu inflacyjnego, sa
rownania bazujagce na funkcji reakcji banku centralnego zaproponowanej przez
J.B. Taylora [1993]. Regula ta zaklada, ze nominalna stopa procentowa, bedaca in-
strumentem polityki pieni¢znej, dodatnio zalezy od inflacji i1 luki produkcyjnej. Ten
sposob modelowania jest standardowo wykorzystywany m.in. w modelach nowo-
keynesistowskich klasy DSGE [Clarida, Gali, Gertler 1999; Gali 2008].

Celem pracy jest empiryczna weryfikacja stabilno$ci parametrow reguty Taylora
w Polsce. Sadzimy, ze zmiany funkcji reakcji mogg wynika¢ np. ze zmian kadencji
organow NBP (prezes, Rada Polityki Pieni¢znej), zmian strategii NBP (np. wprowa-
dzenie strategii bezposredniego celu inflacyjnego), z ewolucji sposobu prowadzenia
polityki pienieznej w odpowiedzi na $wiatowy kryzys finansowy, wprowadzenia
niekonwencjonalnych instrumentow polityki pieni¢zne;j itp. Analiza jest prowadzona
w ramach matego modelu DSGE z przetgczaniem Markowa (zob. [Sims, Waggoner,
Zha 2008; Farmer, Waggoner, Zha 2011]), co oznacza, ze dopuszczamy skokowe
zmiany parametrow ,,mi¢dzy stanami”.

Poruszany problem nie jest zupelnie nowy — podobne badania byly przeprowa-
dzane nie tylko dla najwigkszych gospodarek [Boivin, Giannoni 2006; Sims, Zha
2006], ale takze dla Polski. Dotychczasowe badania dotyczace Polski stosowaty
jednak zupetnie inne podejscie badawcze, w szczegdlnosci w toku estymacji trakto-
waly regule Taylora jako pojedyncze rownanie, a nie systemowo (jako element mo-
delu DSGE czy VAR). P. Baranowski [2014], wykorzystujac regresje na wydhuzaja-
cych si¢ podprobach, potwierdza stabilno$¢ parametrow dwoch wariantow reguty
Taylora (adaptacyjnej i1 biezacej), a w regule antycypacyjnej odnotowuje ich niesta-
bilno$¢ w przypadku podprob konczacych si¢ przed 2004 r. Podobnie R. Golinelli i
R. Rovelli [2005], wykorzystujac test Chowa, stwierdzaja, ze zmiany parametru
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reguly Taylora byly widoczne jedynie na poczatku okresu transformacji (zwlaszcza
w roku 1991). Kilka badan (np. [Vasicek 2012; Sznajderska 2014; Goczek, Partyka
2016]) potwierdza nieco inng forme rodzaju zmienno$ci parametréw — tj. asymetri¢
reakcji. Autorzy niniejszego tekstu sg zdania, ze prezentowane badanie jest pierw-
szym stosujacym model DSGE z przetagczaniem Markowa.

2. Konstrukcja modelu DSGE

Modele tej klasy opisuja gospodarke za pomocg réwnan wyprowadzonych z warun-

kow koniecznych optymalizacji gospodarstw domowych i przedsigbiorstw (tzw. mi-

kropodstaw) [Gali 2008; Grabek, Kios, Koloch 2010; Wrdbel-Rotter 2012]. Dzigki

temu kluczowe parametry modelu sg strukturalne, a przez to odporne na krytyke Lu-
casa. Konstrukcja probleméw decyzyjnych podmiotéw gospodarczych, a w $lad za
nimi — takze rOwnan agregatowych, sprawia, ze waznym elementem ksztaltujagcym
biezace wartosci zmiennych objasniajacych sg ich oczekiwania na nastepny okres.
Modele te zyskaty na popularno$ci dzigki temu, ze dajg mozliwo$¢ kontroli wy-
nikoéw pod katem zgodnosci z teorig 1 ich rozbudowanej interpretacji ekonomiczne;,
a przy tym pod wzgledem stopnia objasnienia i1 zdolno$ci prognostycznych sg nie
gorsze niz inne wspodtczesne podejscia do modelowania i prognozowania zmiennych
makroekonomicznych (np. BVAR, DFM, FAVAR czy VAR). Miedzy innymi z tego
powodu sg powszechnie stosowane przez wigkszos¢ bankow centralnych. W odnie-
sieniu do gospodarki Polski przyktadami takich badan sg te przedstawione w pra-
cach: [Bukowski, Dyrda, Kowal 2008; Kolasa 2009; Acedanski 2010; Grabek,

Ktos, Koloch 2010; Baranowski, Szafranski 2012; Krajewski 2013; Kuchta 2014].
Wykorzystujemy standardowy trzyrownaniowy nowokeynesistowski model

opierajacy si¢ na nastepujacych zatozeniach:

o gospodarstwa domowe i przedsigbiorstwa maksymalizuja w nieskonczonym
horyzoncie czasowym odpowiednio — zdyskontowang sumg¢ uzytecznosci osia-
ganych w danym okresie oraz zdyskontowany strumien zyskow,

« zachowanie gospodarstw domowych i przedsigbiorstw mozna opisa¢ w katego-
riach reprezentatywnego podmiotu wyposazonego w racjonalne oczekiwania,

« gospodarstwa domowe czerpia uzytecznos¢ z konsumpcji i dysuzyteczno$¢ (od-
czuwaja przykros¢) z pracy, ktdra opisuje separowalna w czasie funkcja uzytecz-
nosci o statej wzglednej awersji do ryzyka (CRRA), ponadto wystepuje trwatosé
nawykow konsumpcyjnych,

o przedsigbiorstwa sprzedaja produkty finalne na rynku o strukturze konkurencji
monopolistycznej,

« ceny produktoéw finalnych sg sztywne wedlug schematu Calvo [1983],

o jedynym instrumentem polityki pieni¢znej jest nominalna stopa procentowa, ktora
jest opisywana przez regute typu Taylora z wygladzaniem stdp procentowych,

» gospodarstwa domowe lokuja oszczednosci w jednookresowe instrumenty finan-
sowe oprocentowane wedtug jednolitej stopy procentowej ustalanej przez bank
centralny,
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« gospodarka jest zamknieta, bez inwestycji w kapitat rzeczowy 1 sektora rzadowego.

Wyprowadzone na bazie zalozen mikroekonomicznych réwnania, odpowiednio
dynamicznej krzywej IS oraz nowokeynesistowskiej krzywej Phillipsa, maja naste-
pujace postacie (zob. np. [Baranowski i in. 2013, rozdz. 2, 3]:

h(O'—l) o 1 i X
Xe = Xpo1+————= Expy1————= (i — Em eXm, =
7 g+h(o-1) "t71 + o+h(o—1) “trt+1 0+h(0_1)( ¢ — Etmteq) €l mp

BEcmesq + (1_9);1_9[))) (n+a+(1_a)axt + h(o - 1)xt—1) + Ef'

1-a

gdzie: x; — luka produkcyjna; i; — nominalna stopa procentowa; 1, — stopa inflacji;
o > 0 — parametr relatywnej awersji do ryzyka (CRRA); h € (0,1) — wspot-
czynnik zewnetrznej trwato$ci nawykow; €F — egzogeniczny szok; 6 € (0,1)
— prawdopodobienstwo wystapienia sztywnoSci cen typu Calvo; $ € (0,1) —
wspdtczynnik dyskonta kategorii realnych; n > 0 — wspolczynnik relatywne;j
niecheci do pracy — odwrotno$¢ elastycznosci Frischa; o € (0,1) — elastycz-
no$¢ produkcji wzgledem kapitatu; €” — egzogeniczny szok.

Tabela 1. Badane warianty reguty Taylora

Regutly antycypacyjne — A Reguty biezace — B
iy = Pipoq + PpEesq + OxEpxes + €8 (Al iy = pie_q + Ppme + Pyx, + € (BI)
g = Pl + ¢P,[St]Et7Tt+1 + ¢X,[St]Etxt+1 + fti (A2) i = pip_q + ¢P,[St]nt + ¢X,[St]xt + fti (B2)
it = Prsyle-1 + PpisgEeTerr + Gx sy EeXesr + fti (A3) it = Prsyie—1 + PpsgTe + Pxsg¥e + fti (B3)

gdzie: p, p[S;] € (0,1) — wspotczynnik wygladzania stop procentowych; ¢p, pp[S;] > 0 — reakcja
stopy procentowe] na zmiany inflacji; ¢y, ¢x[S;] — reakcja stopy procentowej na zmiany luki
produkcyjnej; S; = {1,2} — nieobserwowalna zmienna reprezentujaca jeden z rezimoéw prowa-
dzonej polityki pieni¢znej, podlegajaca dyskretnemu procesowi Markowa; € — egzogeniczny
szok.

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Ostatnie rownanie modelu — funkcja reakcji banku centralnego — opiera si¢ na re-
gule Taylora z wygtadzaniem stop procentowych. Rozwazyli§my dwa warianty reguly
ze statymi parametrami (pierwszy wiersz tab. 1) oraz cztery warianty reguly z parame-
trami zaleznymi od rezimu (w drugim wierszu tab. 1 — zmianie ulega tylko sita reakcji
na inflacje i luke, w trzecim wierszu tab. 1 — zmianie ulegaja wszystkie parametry).

3. Dane

Korzystamy z danych miesiecznych dla gospodarki Polski (okres od lipca 1996 r.
do kwietnia 2016 r., zrodtami sg Eurostat oraz Reuters DataStream) dotyczacych:

« produkcji sprzedanej przemystu w cenach statych,

« stopy procentowej WIBOR 1M,

« stopy inflacji HICP (m/m).
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Ze wzgledu na zalozenia dotyczace modeli klasy DSGE (modele te nie opisuja
sezonowosci i1 trendow w danych) oryginalne szeregi poddano nastgpujagcym prze-

ksztalceniom:
o ze wszystkich szeregbw usunigto sezonowo$¢ za pomoca procedury
TRAMO/SEATS,

luke produkcyjng obliczono jako procentowe odchylenie produkcji sprzedanej
przemystu od trendu Hodricka-Prescotta (przyjeto parametr wygtadzania rowny

129 600, typowy dla danych o czestotliwosci miesieczne;j),
z szeregow inflacji i stopy procentowej usuni¢to deterministyczny trend kwadra-
towy inflacji za okres do konca 2003 roku (tj. w okresie kiedy byt zmienny cel

inflacyjny), a nastepnie z calego szeregu odjeto $rednia.
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Rys. 1. Produkcja sprzedana przemystu i luka produkcyjna w okresie 1996-2016

Zroédlo: opracowanie wlasne.
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Rys. 2. Stopa inflacji w okresie 1996-2016

Zrodto: opracowanie wlasne.
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Rys. 3. Stopa procentowa w okresie 1996-2016

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Na rysunkach 1-3 ilustrujemy wykorzystane dane (szara linia ciggla — szeregi
przeksztatcone, skala na prawej osi, czarna kreskowana — szeregi pozbawione sezo-
nowosci, skala na lewej osi).

4. Wyniki empiryczne

Estymacje przeprowadzono za pomocg metod bayesowskich (zob. np. [Osiewalski,

2001; An, Schorfheide 2007]). Przyjmujemy niezalezne rozktady a priori, ktorych

klasy ustalamy wedtug nastgpujacych zasad:

« wszystkie parametry o wartosciach ograniczonych do przedzialu <0,1> podlegaja
rozkladom beta,

« wariancje szokow podlegaja rozktadom odwrotnym gamma,

« pozostate parametry podlegaja rozktadom normalnym.

We wszystkich wariantach przyjeto jednakowe rozktady a priori, co zapewni po-
rownywalno$¢ wedtug kryterium brzegowej gestosci obserwacji (Marginal Data
Density — MDD). Ponadto w przypadku modeli ze zmiennym rezimem (tj. A2, B2,
A3, B3) parametry opisujace reakcje polityki pienieznej w poszczegolnych rezimach
majg jednakowe rozktady, co oznacza, ze a priori nie naktadamy na model warunku
zroznicowania parametrOw w czasie.

W tabeli 2 przedstawiamy list¢ estymowanych parametrow i przyjete dla nich
rozktady a priori.

Podazajac za zaleceniami formutowanymi w literaturze, zdecydowano si¢ skali-
browa¢ czg§¢ parametréw strukturalnych. 1 tak elastycznos$¢ produkcji wzgledem
kapitatu () ustalono na poziomie 0,5, biorgc pod uwage udziat zyskow z czynnika
pracy i kapitalu w PKB (zob. np. [Growiec 2009; Baranowski, Szafranski 2012]).
Wspotczynnik dyskonta (f) skalibrowano na poziomie 0,9967, co odpowiada rocznej
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naturalnej stopie procentowej na poziomie 4%. Parametr # skalibrowano na pozio-
mie 1, co odzwierciedla zatozenie o jednostkowej elastycznosci podazy pracy wzgle-
dem stawki plac (przy ustalonej wielkosci zgromadzonego majatku).

Tabela 2. Rozktady a priori

h,p beta 0,5 0,247
0 beta 0,5 0,190
o normalny 4 1,82
op normalny 1,5 0415
bx normalny 0,5 0,300
Wariancje szokow odwrotny gamma brak brak

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Symulacje z rozktadu a posteriori przeprowadzono za pomocg algorytmu Metro-
polisa-Hastingsa (tancuch o dtugosci 500 tysiecy losowan, z czego 250 tysiecy przy-
jeto jako tzw. burn-in, a do wnioskowania postuzyto ostatnie 250 tysiecy).

Pierwszym etapem naszych analiz bylo bayesowskie porownanie modeli w celu
rozstrzygniecia, czy wprowadzenie przelgczenia parametrow poprawia dopasowanie
do danych. Poréwnania dokonano, bazujac na brzegowej gestosci obserwacii liczonej
na podstawie estymatora zmodyfikowanej $redniej harmonicznej (MHM) i ograniczo-
nej $redniej arytmetycznej (CAME) [Pajor 2016]. Wyniki przedstawia tab. 3.

Tabela 3. Wyniki bayesowskiego porownania modeli (w nawiasach oznaczenia postaci regut
wedtug konwencji z tab. 1)

. log MDD Czynnik log MDD Czynnik

Specyfikacja (MHM) Bayesa (CAME) Bayesa
Reguta antycypacyjna (Al) 296,2 1 1433 1
Reguta biezaca (B1) 294.6 0,196 301,2 3,82-10%
Reguta antycypacyjna, ze zmiennym 3833 6,94-10% 4182 | 241-10'"°
rezimem (A2)
Regula biezaca, ze zmiennym 171,8 9,18:10% | -1012,5 9,5:10°"!
rezimem (B2)
Re?gula antycypacyjna, ze zmiennym 433.1 2.80-10% 336.9 4.80-10
rezimem (A3)
Re'gula biezaca, ze zmiennym 46.8 4,65 107100 48,1 1,22- 10%
rezimem (B3)

Zrodlo: opracowanie wlasne.
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Z bayesowskiego porownania modeli za pomocg estymatora MHM wynika bar-
dzo silna przewaga modeli z regula antycypacyjng ze zmiennym rezimem, w porow-
naniu z modelami o statych parametrach. Ponadto w przypadku modeli ze zmiennym
rezimem warianty z regulg antycypacyjna sa znacznie bardziej prawdopodobne
a posteriori (czynniki Bayesa rzgdu 1092 i 101¢8), W przypadku zastosowania efek-
tywniejszego estymatora CAME wyrazng przewage osiggaja modele z reguly anty-
cypacyjna, w ktorej dopuszczamy wylacznie zmiany sily reakcji, a wspotczynnik
wygtadzania stop procentowych jest staly w czasie. Kierujac si¢ tym estymatorem,
uznajemy za najlepszy model z regulg (A2). Szczegdtowe wyniki otrzymane na pod-
stawie tego wariantu prezentujemy w dalszej czesci tekstu.

Na rysunku 4 przedstawiamy wygtadzone prawdopodobienstwo pozostawania w
rezimie pierwszym (P[S; = 1]). Wynika stad, Zze pierwszy rezim byl bardziej praw-
dopodobny od potowy 2001 r. az do konca 2012 r., z wyjatkiem ok. 2-letniego okre-
su po wystapieniu globalnego kryzysu finansowego (tj. od listopada 2008 r. do marca
2011 r.). W pozostatym okresie dominowat rezim drugi.
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Rys. 4. Prawdopodobienistwo pozostawania w rezimie pierwszym (wariant z regulg A2)

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Na rysunku 5 przedstawiamy wykresy gestosci prawdopodobienstw: a priori
i brzegowych a posteriori parametrow reguly Taylora zaleznych od rezimu. Staty-
styki opisowe pozostatych parametrow zamieszczamy w tab. Z1 w zalaczniku.

Jak wynika z rys. 5, rozktady a posteriori analizowanych parametrow sa skoncen-
trowane, co oznacza ze dane wnoszg znaczng ilo§¢ informacji do estymacji.
W pierwszym rezimie (lewy panel rys. 5) polityka pieni¢zna stabo reaguje na inflacje?,

% Srednia parametru ponizej 1, co oznacza ze w tym rezimie model nie posiada jednoznacznego
rozwiazania racjonalnych oczekiwan (determinacy of equilibrium — zob. [Woodford 2003; Wallusch
2013]), cho¢ dtugookresowo wystepuje rozwiagzanie jednoznaczne.
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natomiast silnie reaguje na luke produkcyjng (ok. trzykrotnie silniej niz w oryginalnej
regule Taylora). W drugim rezimie (prawy panel rys. 5) obserwujemy dos¢ silng reak-
cje na inflacje oraz brak reakcji na luke produkcyjna (80-procentowe i szersze prze-
dzialy najwiekszego prawdopodobienstwa a posteriori obejmuja wartos¢ zero).

14 1
12 Pp(8=1) 8 0 (82)
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1
1
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1
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1

0.5 0 05 1 15 2 25 3 35 4 0.5 0 05 1 15 2 25 3 35

o (8=1) 0y (8=2)

i
0.2 0 0.2 0.4 0.6 0.8 1

Rys. 5. Rozktady a priori (czarna linia) i a posteriori (gruba szara linia) parametrow reakcji banku
centralnego na inflacje i luke produkcyjna

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Od strony ekonomicznej mozemy przedstawi¢ nastgpujaca interpretacj¢ zmian
reziméw. W latach 2001-2002 Rada Polityki Pienigznej deklarowala stosowanie tzw.
strategii oportunistycznej dezinflacji (co oznaczalo, ze nie bedzie przeciwdziatac
spadkowi inflacji ponizej celu), a jednoczesnie realizacji tego podejscia sprzyjata
niska inflacja (od potowy 2001 r. inflacja znajdowata si¢ ponizej celu).

Z kolei po akcesji do UE w 2004 r. wzrosta inflacja, lecz wynikata ona gléwnie
ze wzrostu stawek VAT i wzrost ten byl w przewazajacej mierze oczekiwany (zob.
np. [Stawska 2014, s. 194]).

W zwigzku z tym polityka pieni¢zna nie musiata silnie reagowa¢ na ten wzrost
inflacji. Z podobna sytuacja mielismy do czynienia w wyniku wzrostu stawek VAT i
w konsekwencji takze inflacji na poczatku 2011 r.

Od poczatku 2009 r., tzn. w okresie wystgpienia pierwszych efektow kryzysu fi-
nansowego, widoczna byla reakcja polityki pieni¢znej na luke produkcyjna, nato-
miast znacznie mniejsze znaczenie przyktadano do inflacji.

Trudniej wyjasni¢ wystepowanie rezimu o stabej reakcji na inflacje w latach
2006-2007.
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5. Zakonczenie

W pracy badalismy stabilno$¢ parametrow reguty Taylora w Polsce. W przeciwien-
stwie do dotychczasowych badan dla Polski, reguta byla elementem modelu DSGE z
przetaczaniem parametrow.

Nasza hipoteza o skokowych zmianach parametréw przy inflacji i luce produk-
cyjnej potwierdzita si¢ — w $wietle bayesowskiego poréwnania modeli. Dane staty-
styczne wyraznie wskazujg na przewage modeli z przelagczaniem parametrow
(w stosunku do modeli o stalych parametrach). Wyniki otrzymane w najlepszym
wariancie (model z regulg antycypacyjng, zmienna sita reakcji na inflacje i luke pro-
dukcyjng) pozwolily na zidentyfikowanie dwoch reziméw. W rezimie, ktory domi-
nowal w latach: 1996-2001, 2009-2010 oraz po 2013 r., polityka pieni¢zna silnie
reagowata na inflacje, lecz nie reagowata na luke produkcyjna. Natomiast w pozosta-
tym okresie (gtéwnie lata 2002-2008) polityka pienigzna bardzo stabo reagowata na
inflacje, ale za to silnie reagowata na luke produkcyjna.

Przypomnijmy pierwsza hipotezg: regute Taylora mozna zastosowac dla polskiej
gospodarki — zaréwno inflacja, jak i luka produkcyjna dodatnio oddziatujg na stopy
procentowe. Nasze wyniki nie pozwalaja na potwierdzenie tej hipotezy, gdyz w zad-
nym z dwoch zidentyfikowanych reziméw oszacowana reguta Taylora nie wskazuje
na silng dodatnig reakcje na inflacj¢ (Srednia a posteriori z parametru reakcji na in-
flacje powyzej 1) 1 jednoczes$nie dodatnig reakcje na luke produkcyjna.

W dalszych badaniach sprobujemy rozszerzy¢ zakres badania o przelaczanie z
biezacej reguly ksztattowania stopy procentowej na antycypacyjng. Innym mozli-
wym rozszerzeniem byloby rozwazenie modeli, w ktérych zmiana rezimu jest endo-
geniczna, w szczegolnosci zalezy od wielkosci luki produkcyjnej. Rozwigzanie takie
prowadzitoby do nieliniowej funkcji reakcji banku centralnego.
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Zalacznik
Tabela Z1. Podstawowe statystyki rozktadow a posteriori
Parametr Srednia 5 percentyl 95 percentyl
0 0,970 0,963 0,973
h 0,987 0,976 0,993
o 5,35 3,87 7,00
p 0,970 0,964 0,975
Odchylenie standardowe szoku vtp 2,123 1,879 2,372
Odchylenie standardowe szoku €l 0,284 0,268 0,301
Odchylenie standardowe szoku €7 0,017 0,015 0,018
Prawdopodobienstwo zmiany rezimu (z 1 na 2) 0,050 0,022 0,083
Prawdopodobienstwo zmiany rezimu (z 2 na 1) 0,022 0,0089 0,037

Zrodlo: opracowanie wlasne.





