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Abstract

This paper compares the in-sample forecasting performance of the new Keynesian small scale
DSGE models. The comparison includes the standard sticky prices model and sticky prices and
wages model of Erceg, Henderson and Levin. VAR models are used as the baseline. Comparison of
forecasting errors has shown that Erceg, Henderson and Levin's model is characterized by better
forecasting performance than the sticky prices model with respect to inflation, production and real
wages. Moreover, it better predicts inflation than the VAR models.
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Wstep

Dynamiczne stochastyczne modele rownowagi ogélnej (dynamic stochastic
general equilibrium — DSGE) sa coraz czes$ciej wykorzystywane w analizach
dotyczacych gospodarki polskiej!. Istota tych modeli polega na opisie dynamiki
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I Przyktadem zastosowania modeli DSGE do analizy gospodarki Polski jest m.in. praca
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gospodarki przez pryzmat optymalnych decyzji podejmowanych przez podmioty
mikroekonomiczne, ktore dziatajg w warunkach niepewnosci. Niepewnos¢ ta wy-
nika z wystgpowania egzogenicznych i losowych wzgledem podmiotéw ekono-
micznych zaburzen (szokow strukturalnych), ktore powoduja odejscie od punktu
rownowagi dtugookresowej>.

W obecnie konstruowanych modelach DSGE czesto ujmuje si¢ zatozenia do-
tyczace sztywnos$ci nominalnych cen i ptac. Sztywnosci te powoduja, iz ceny dobr
lub ustug czynnikoéw produkceji dostosowujg si¢ stopniowo do zmian w agregato-
wym popycie oraz agregatowej podazy. Otrzymany w ten sposob model okreslany
jest czesto jako nowokeynesistowski model monetarny?®. Cechg wyrdzniajacg mo-
dele tej klasy, na tle alternatywnych modeli realnego cyklu koniunkturalnego, jest
to, iz pienigdz ma charakter nieneutralny. W efekcie dziatania banku centralnego,
dotyczace ksztaltowania si¢ nominalnej stopy procentowej, determinuja dynami-
ke procesow realnych, takich jak produkcja lub zatrudnienie®.

Rosngca popularno$¢ nowokeynesistowskich modeli DSGE spowodowata
przeprowadzenie licznych testow dotyczacych ich wlasnosci empirycznych. Uzy-
skane wyniki badan dla gospodarki amerykanskiej*oraz strefy euro® potwierdzity,
izmodele tej klasy charakteryzujg si¢ wlasno§ciami empirycznymi, ktore sg porow-
nywalne z alternatywnymi modelami ekonometrycznymi, takimi jak modele VAR
oraz bayesowskie modele VAR. Wydaje si¢ jednak, iz w literaturze przedmiotu
brakuje prac dokonujacych oceny tych modeli w warunkach gospodarki polskie;j.

Celem tej pracy jest poréwnanie zdolnos$ci prognostycznych wybranych mo-
deli DSGE matej skali. Zdolno$ci te zostaty ocenione wewnatrz proby, ktora obej-
mowata dane dla gospodarki polskiej z okresu pomigdzy I kwartatem 1995 roku
a IV kwartatem 2011 roku. Do poréwnania wybrano podstawowy, nowokeyne-
sistowski model monetarny’, ujmujacy w swojej strukturze jedynie sztywnos¢ no-
minalng cen® oraz model Ercega, Hendersona i Levina’®, ktory poza sztywnoscia

2 Szeroki opis konstrukcji modeli DSGE przedstawia G. McCandless, ABC's of RBC's: Intro-
duction to Dynamic Macroeconomic Models, Harvard University Press, Harvard 2008.

3 W literaturze przedmiotu modele tej klasy sa rowniez okreslane jako modele nowej syntezy
neoklasycznej.

4 M. Goodfriend, R. King, The New Neoclassical Synthesis and the Role of Monetary Policy,
“NBER Macroeconomics Annual” 1997, s. 231-296.

5 F. Smets, R. Wouters, Shocks and Frictions in US Business Cycles: A Bayesian DSGE Ap-
proach, “American Economic Review” 2007, nr 4, s. 586-606.

¢ F. Smets, R. Wouters, An Estimated Dynamic Stochastic General Equilibrium Model of
the Euro Area, “Journal of the European Economic Association” 2003, nr 5, s. 1123-1175.

7 J. Gali, Monetary Policy, Inflation and the Business Cycle, Princeton University Press, Prin-
ceton 2008.

8 G. Calvo, Staggered Prices in Utility-maximizing Framework, “Journal of Monetary Eco-
nomics” 1983, nr 3, s. 383-398.

9 Erceg Ch.J., Henderson D.W., Levin, A.T., Optimal Monetary Policy with Staggered Wage
and Price Contracts, “Journal of Monetary Economics” 2000, nr 46, s. 281-313.
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nominalng cen obejmowat takze sztywno$¢ nominalng ptac. Dodatkowo, zdolno-
$ci prognostyczne tych modeli zostatly odniesione do ateoretycznych modeli VAR,
ktore sg standardowo wykorzystywane jako podstawa oceny modeli DSGE.
Struktura opracowania jest nastgpujaca. W czesci pierwszej zaprezentowano
modele DSGE matej skali, ktore zostaty wykorzystane w porownaniu. Cz¢$¢ dru-
ga pracy omawia przyjete podejscie metodologiczne. W czgsci trzeciej omowiono
dane statystyczne wykorzystane w badaniu. Czg$¢ czwarta prezentuje wyniki es-
tymacji poszczego6lnych modeli DSGE oraz uzyskane wyniki poréwnania zdolno-
$ci prognostycznych. Cato$¢ opracowania zostata podsumowana w zakonczeniu.

Model DSGE malej skali

Istota dynamicznych stochastycznych modeli rownowagi ogolnej polega na
opisie funkcjonowania gospodarki jako wyniku optymalizacyjnych zachowan
podmiotéow mikroekonomicznych. W podstawowym, nowokeynesistowskim
modelu monetarnym zaktada si¢, ze przedsigbiorstwa daza do maksymalizacji
zysku. W przeciwienstwie jednak do podstawowego modelu realnego cyklu
koniunkturalnego'® przedsigbiorstwa, dziatajac na rynku konkurencji monopo-
listycznej, maja mozliwo$¢ wptynigcia na cene dobr. Cena dostarczanych na ryn-
ku doébr jest zatem ich zmienna decyzyjna, ktora wybieraja, biorgc pod uwage
ograniczenie wynikajace z popytu na dobra. Mozliwo$¢ zmiany ceny ma jednak
charakter losowy, co powoduje, iz jedynie cze$¢ przedsigbiorstw moze dosto-
sowac cene¢ dostarczanych przez siebie dobr do aktualnie panujacych w gospo-
darce warunkow. W efekcie, nie wszystkie ceny dobr mogg zosta¢ dostosowane
do zmian w popycie i podazy, co w ujegciu agregatowym, skutkuje sztywnos$cig
ogolnego poziomu cen.

Celem gospodarstw domowych jest maksymalizacja dozywotniej uzytecz-
nosci, ktora jest czerpana z konsumpcji dobr oraz konsumpcji czasu wolnego.
Ponoszone przez gospodarstwo domowe wydatki na dobra konsumpcyjne sa
pokrywane przez dochody uzyskiwane z pracy oraz zyski czerpane z praw wta-
snosci w przedsigbiorstwach. W podstawowym, nowokeynesistowskim modelu
monetarnym zaktada sie, iz stawka plac jest doskonale elastyczna i ksztattuje sie
na poziomie zapewniajgcym zaistnienie rownowagi na rynku pracy. W modelu
Ercega, Hendersona i Levina wprowadza si¢ alternatywne zatozenie, zgodnie
z ktorym nominalna stawka plac jest zmienng decyzyjng gospodarstw domo-
wych. Gospodarstwa te dzialajag na monopolistycznie konkurencyjnym rynku
pracy i wybieraja ja, biorac pod uwage ograniczenie w formie popytu na praceg.

10 Por. Z. Kuchta, K. Pitat, Zastosowanie modelu realnego cyklu koniunkturalnego Hansena
do gospodarki Polski, ,,Gospodarka Narodowa” 2010, nr 11-12, s. 19-39.
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Podobnie jak w przypadku przedsigbiorstw, do modelu wprowadzana jest sztyw-
no$¢ nominalna ptac. Powoduje ona, iz jedynie cz¢s$¢ gospodarstw domowych
moze wybrac stawke ptac w taki sposob, aby dostosowac ja do warunkow obec-
nie panujacych w gospodarce. W efekcie agregatowa stawka ptac dostosowuje
sie powoli do zmian w popycie i podazy, tj. jest sztywna. Ponadto gospodarstwo
domowe ma mozliwos$¢ oszczedzania w formie kapitalu finansowego, ktérego
rentownos¢ jest uzalezniona od nominalnej stopy procentowej, a wszystkie pod-
mioty charakteryzuja si¢ oczekiwaniami racjonalnymi, co do przysztych wartosci
zmiennych.

Rozwiazanie problemow optymalizacyjnych gospodarstw domowych oraz
przedsigbiorstw pozwala na wyznaczenie tzw. warunkow pierwszego rzedu.
Stanowig one kluczowe réwnania modelu. Dodatkowo zaktada sig, iz na kaz-
dym z ujetych w modelu rynkéw wystepuje stan rownowagi. Wykorzystanie
warunkow réwnowagi umozliwia agregacje mikroekonomicznych warunkéw
pierwszego rzgdu w makroekonomiczny model, ktéry opisuje funkcjonowanie
gospodarki jako catosci. Ponadto uzyskany model jest rozszerzany o rOwnania
stochastyczne, determinujace dynamike zmiennych egzogenicznych. Zmienne
te sg interpretowane jako szoki strukturalne. Ich wystapienie powoduje odej-
$cie od punktu rownowagi dlugookresowej (steady state). W dalszej czgsci
tego rozdzialu omoéwione zostaly roOwnania agregatowe tworzace podstawo-
wy, nowokeynesistowski model monetarny oraz model Ercega, Hendersona
i Levina'!,

W rozwazanych modelach zaktada sie, iz popytowa strona gospodarki opisa-
na jest przez dynamiczng krzywa IS postaci:

1
Ve = Et{yt-#l}_gEt{rt T +gtb+1 _gtb} (1)

c

zgodnie z ktorg biezacy poziom produktu (y,) jest malejacy wzgledem realnej
stopy procentowe;j (E ] {’”t -7, }), gdzie r, reprezentuje krotkookresowa, nomi-
nalng stopg procentowa, a 7, jest stopa inflacji, przy czym nachylenie krzywej jest
determinowane przez wielko$¢ parametru relatywnej awersji do ryzyka (. > 0).
Biezaca warto$¢ produktu jest rowniez uzalezniona od jego przysztego oczekiwa-
nego poziomu oraz szoku w preferencjach gospodarstwa domowego gtb , ktory

jest opisany przez stacjonarny proces AR(1) postaci:

Il Prezentowane rownania majg juz forme log-liniows, w ktorej wszystkie zmienne wyrazone
sg jako procentowe odchylenie od punktu rownowagi dtugookresowej. Szerszy opis konstrukcji
teoretycznej modeli DSGE matej skali moze zosta¢ znaleziony w pracy J. Galiego, Monetary Policy,
Inflation...
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e =pel +n n’ ~ iid N(0,0'bz) 2

gdzie: p, € (0;1) jest parametrem autoregresji. Wystgpienie dodatniego szoku
w preferencjach gospodarstwa domowego powoduje wzrost agregatowego popy-
tu ponad poziom wynikajacy z dynamicznej krzywej IS w okresie obecnym, lecz
obnizy ten poziom w okresie nastgpnym.

Wprowadzenie do modelu DSGE sztywnos$ci nominalnej cen znajduje swoje
odzwierciedlenie w nowokeynesistowskiej krzywej Phillipsa dla cen postaci:

1-0,01-40,)
6

P

t rmct + ﬂEtﬂt+1 (3)

Zgodnie z ta krzywa, dynamika inflacji jest zalezna od realnego kosztu kran-
cowego, przy czym sita zaleznosci jest uwarunkowana przez parametr sztywnosci
nominalnej cen (6, € (0; 1)) oraz przez czynnik dyskontujacy (8 € (0; 1)), przy
czym im wyzsza warto$¢ parametru sztywnosci nominalnej oraz czynnika dys-
kontujacego, tym stabszy jest wptyw realnego kosztu krancowego na wielkos¢
inflacji. Ponadto na obecng wielko$¢ inflacji wptywa jej oczekiwany, przyszty
poziom. Sita zalezno$ci pomigdzy biezacym a oczekiwanym poziomem inflacji
zalezy od parametru f3.

W rozwazanych modelach zaktada si¢, iz jedynym czynnikiem produkcji jest
praca, a funkcja produkcji charakteryzuje si¢ statymi efektami skali. Zatozenia
dotyczace procesu produkcji znajduja swoje przelozenie na charakter kosztow
wystepujacych w gospodarce. W rozwazanym modelu realny koszt krancowy jest
objasniany przez rOwnanie postaci:

rme, =w, — &' 4)

Rownanie (4) implikuje, iz realny koszt krancowy jest tym wyzszy, im wyzsza
jest realna stawka ptac (w,). Jego wielkos¢ ulega natomiast obnizeniu w wyniku
wystgpienia szoku technologicznego |g;" |. Dodatni szok technologiczny, podno-
szac krancowg produkcyjnos¢ pracy, obniza koszt, jaki jest niezbedny do wytwo-
rzenia dodatkowej jednostki produktu. Zaktada sig, iz szok technologiczny jest
reprezentowany przez stacjonarny proces AR(1) postaci:

&' =pet +n’ n' ~ iid N(O,Jj) &)

gdzie: p, € (0; 1) jest parametrem autoregresji.

W modelu Ercega, Hendersona i Levina zaktada si¢ wystepowanie sztywno-
$ci nominalnej plac. Zatozenie to implikuje, iz w ujeciu agregatowym dynamika
realnej stawki plac jest opisana przez nast¢pujace rOwnanie:
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(l B ﬂ 0%’ Xl B HH’) bW’TW'

Wt B Qw 5[ (1 + Tw)"‘ Tw mrst + bwﬂEt {7z-t+1 + Wt+1 } - bwﬂ’-t + bwwt—l (6)
gdzie:
h = gw[é}(l+rwv)+rw] >0

s+, —(1-80,)1-6,)5,0+17,)+ B0, [50+7,)+7,]

jest parametrem, 6,, € (0; 1) jest parametrem sztywnos$ci nominalnej ptac, d,> 0
jest odwrotnoscig elastycznosci podazy pracy wzgledem realnej stawki ptac,
7,,> 0 jest narzutem na place, ktory wynika z monopolistycznej sity pracobior-
cow na rynku pracy. W warunkach lepkich ptac nominalnych na wielko$¢ real-
nej stawki ptac wplywa nie tylko krancowa stopa substytucji (mrs,), lecz rowniez
oczekiwane, biezace oraz przeszte, poziomy inflacji oraz realnej stawki plac. Ich
ujecie wynika z istoty sztywno$ci nominalnej ptac. W warunkach lepkich ptac,
gospodarstwo domowe dokonujac wyboru ich poziomu bierze pod uwage to,
iz w kolejnych okresach zmiana stawki ptac moze by¢ niemozliwa. Stad jest ono
zainteresowane przysztymi poziomami inflacji oraz realnej stawki plac.

W podstawowym modelu nowokeynesistowskim nie wystepuje sztywnos¢
nominalna ptac, natomiast rynek pracy ma charakter doskonale konkurencyjny.
Zatozenia te implikuja, iz gospodarstwa domowe begda dostarcza¢ prace w taki
sposob, aby zrownac realng stawke ptac z krancowa stopa substytucji:

w, = mrs, (7)

Krancowa stopa substytucji pomiedzy konsumpcjg a pracg jest opisana przez
réwnanie postaci:

mrs, = gt[ + (51 +0, )yt -0,& (8)

gdzie: gtl reprezentuje szok w podazy pracy, ktorego dynamika jest okreslona
przez proces AR (1) postaci'®:

& = pE +n, n!' ~ iid N(0,67) 9)

gdzie: p, € (0; 1) jest parametrem autoregresji.

12 Dodatni szok w podazy pracy powoduje podniesienie krancowej przykrosci pracy, a stad
powoduje wzrost krancowej stopy substytucji pomi¢dzy konsumpcjg a pracg.
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Model jest domknigty przez regule nominalnej stopy procentowej Taylora'?,
zgodnie z ktorg bank centralny ksztaltuje nominalng stopg procentowa, kierujac
si¢ obserwowang w okresie obecnym inflacjg oraz produktem. W regule tej ujgto
rowniez mechanizm wygtadzania, ktéry wyraza ostrozno$¢ w prowadzonej poli-
tyce monetarnej. Regula ta ma postac':

= peri + (= p o7, + 8,3, )+ 0t nf ~iid N(0,07)  (10)

gdzie: pg € (0; 1) jest parametrem wygtadzania, ¢, > 0 jest parametrem reakcji
banku centralnego na inflacj¢, natomiast ¢y > 0 jest parametrem reakcji wzgle-
dem produkcji, natomiast 77tR reprezentuje szok w polityce pieni¢znej. Jego dodat-
nia warto$¢ implikuje podniesienie stopy procentowej ponad poziom wynikajacy
z reguty Taylora. Stad szok ten moze by¢ interpretowany jako wprowadzenie re-
strykcyjnej polityki monetarne;j.

Zaprezentowane w tej czesci pracy rOwnania tworzg rozwazane w pracy mo-
dele DSGE. Uktad (1)—(5), (7)—(10) tworzy podstawowy, nowokeynesistowski
model monetarny (dalej DSGE-Calvo), natomiast uktad (1)—(6), (8)—(10) tworzy
model Ercega, Hendersona i Levina (dalej DSGE-EHL).

Metoda badania

Zaprezentowane w poprzedniej czgsci pracy modele DSGE zostaly oszaco-
wane dla danych opisujacych gospodarke Polski przy wykorzystaniu podej$cia
bayesowskiego. Istota tego podejscia polega na uzyskaniu oszacowan parametru
dzieki wykorzystaniu dwoch zrodet informacji: informacji subiektywnej, ujetej
w formie rozkladu a priori oraz informacji o charakterze obiektywnym, pocho-
dzacej z danych. Informacja ta jest wprowadzana do procesu estymacji modelu
dzigki wykorzystaniu funkcji wiarygodnosci'®.

Bayesowskie podejscie do estymacji modeli DSGE opiera si¢ o twierdzenia
Bayesa postaci'®:

13 J. Taylor, Discretion Versus Policy Rules in Practice, “Carnegie-Rochester Conference Se-
ries on Public Policy” 1993, nr 39, s. 195-214.

14 Por. P. Baranowski, Regufa polityki pienigznej dla Polski — poréwnanie wynikow réznych
specyfikacji, ,,Oeconomia Copernicana” 2011, nr 3, s. 6-8.

15 A. Sungbae, F. Schorfheide, Bayesian Analysis of DSGE Models, “Econometric Review”
2007, nr 24, s. 113-172; J. Fernandez-Villaverde, The econometrics of DSGE models, “SERIEs.
Journal of the Spanish Economic Association” 2010, nr 1, s. 3-49.

16 J. Osiewalski, Ekonometria bayesowska w zastosowaniach, Wydawnictwo Akademii Eko-
nomicznej w Krakowie, Krakow 2001, s. 16.
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L(x, | 0)P(o)

) [L(x, | 0)P(0)do (1D

P(")le)

zgodnie z ktorym rozktad a posteriori (P(® | X,)) dla wektora parametrow modelu
(o) jest rowny iloczynowi funkcji wiarygodnosci modelu (L(X, | ®)) oraz rozktadu
a priori (P(®)), odniesionemu do gestosci brzegowej modeluijL(xt | a))P(u))du)),
ktora jest miarg dopasowania modelu do danych oraz jego jednookresowych zdol-
nosci prognostycznych.

Zastosowane w pracy bayesowskie podejscie do estymacji modeli DSGE
sktadato si¢ z kilku krokow!”. W pierwszym liniowy model DSGE zostat rozwia-
zany dzigki zastosowaniu metody perturbacji pierwszego stopnia'®, uzyskujac:

yt = A(m)yt—l + B(("))thl + C((D)et (12)
Z, = D(co)zt_1 + e,

gdzie: y; jest wektorem zmiennych endogenicznych w okresie #, Z; jest wekto-
rem zmiennych egzogenicznych w okresie ¢ (szokéw strukturalnych), e, repre-
zentuje wektor zaburzen w procesach stochastycznych szokéw strukturalnych,
aA(®),B(m), C(®), D(®) sa macierzami o odpowiednio dobranych wymiarach,
ktorych elementy sa funkcjami wektora parametréw modelu (®). Powyzszy uktad
rownan objasnia zmienne endogeniczne modelu jako liniowo zalezne od opdz-
nionych zmiennych endogenicznych oraz zmiennych egzogenicznych, a takze
innowacji w procesach stochastycznych dla szokow strukturalnych. Jednoczesnie
stanowi on rownanie przejscia w modelu przestrzeni stanow'.

17 Przywotane podejscie jest standardowo wykorzystywane w bayesowskiej estymacji modeli
DSGE. Szerszy opis mozna znalez¢ w pracach: A. Sungbae, F. Schortheide, Bayesian Analysis...;
J. Fernandez-Villaverde, The econometrics...; P. Guerron-Quintana, J.M. Nason, Bayesian Estima-
tion of DSGE Models, “Working Paper Series” 2012, nr 2. Przykladem estymacji bayesowskiej mo-
delu DSGE dla gospodarki Polski sg prace m.in.: P. Krajewski, Oddziatywanie polityki fiskalnej na
wahania koniunktury w Polsce, Wydawnictwo Uniwersytetu £odzkiego, £6dz 2013; P. Baranowski,
G. Szafranski, Reakcja gospodarki polskiej na szok polityki pienieznej w matym modelu DSGE — na
ile wybor metody estymacji determinuje wyniki?, ,,Bank i Kredyt” 2012, nr 4, s. 119-144; Z. Kuchta,
Bayesian Estimation of Real Business Cycle Model: The Case of Poland, “AD ALTA — Journal of
Interdisciplinary Research” 2011, nr 1, s. 59-64.

18 S, Schmitt-Grohe, M. Uribe, Solving Dynamic General Equilibrium Models Using a Sec-
ond-order Approximation to the Policy Function, “Journal of Economic Dynamics & Control” 2004,
nr 28, s. 755-775.

19 F. Canova, Methods for Applied Macroeconomic Research, Princeton University Press,
Princeton and Oxford 2007, s. 214.
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W nastepnym kroku do réwnania przej$cia, opisanego przez uktad (12),
dodawane jest rownanie pomiaru, ktore taczy zmienne teoretyczne modelu ze
zmiennymi obserwowalnymi. Po wprowadzeniu do modelu przestrzeni stanow
réwnania pomiaru wykorzystywany jest filtr Kalmana, ktéry umozliwia wyzna-
czenie funkcji wiarygodnosci modelu. Funkcja ta przyjmuje postac®:

T 1

XT |(’) H 27[ ‘th 1‘7 exp[_%(xt - Xt|t—1)’Qt_|:—l(Xt - Xt|tl)} (13)

gdzie: Q ,=F |:(Xt — X1 ) (Xt — X1 ):l jest macierza bledow Sredniokwa-
dratowych
W kroku ostatnim skorzystano z wtasnosci postaci®':

In P(® | x;)oc InL(x, | @)+ In P(w) (14)

zgodnie z ktorg logarytm rozktadu a posteriori dla wektora parametrow (®) jest
proporcjonalny do sumy logarytmow funkcji wiarygodnosci oraz rozktadu a prio-
ri. Powyzsza proporcja pozwala na symulacyjne znalezienie rozktadu a posteriori
dla wektora parametréw modelu, dzicki zastosowaniu algorytmu btadzenia lo-
sowego Metropolisa?. Otrzymane losowania wektora parametrow sag nastepnie,
po odrzuceniu pierwszych n losowan, wykorzystywane do obliczenia statystyk
szukanego rozkladu a posteriori.

Oszacowane bayesowsko modele DSGE zostaly wykorzystane do znalezienia
prognoz zmiennych obserwowalnych. Prognozy te zostaty wyznaczone dzigki za-
stosowaniu jednostronnego filtru Kalmana, ktory prognozuje warto$¢ zmiennej ob-
serwowalnej na okres ¢ w oparciu o zbior dostepnych informacji do okresu —1%.
Pozwala on zatem na wyznaczenie szeregu jednookresowych prognoz w przod we-
wnatrz proby. Nastepnie dzigki pordwnaniu szeregu otrzymanych prognoz z wiel-
ko$ciami obserwowanymi wyznaczono btedy predykcji, zgodnie z formuta:

20 P. Guerron-Quintana, J.M. Nason, Bayesian Estimation...,s. 12—13.

21 G. Grabek, B. Klos, G. Utzig-Lenarczyk, SOE-PL — model DSGE matej otwartej gospodar-
ki estymowany na danych polskich. Metodologia, specyfikacja, wyniki estymacji i pierwsze zastoso-
wania, ,,Materialy i Studia” 2007, nr 217, s. 63—65.

22 N. Metropolis, A.W. Rosenbluth, M.N. Rosenbluth, A.H. Teller, E. Teller, Equation of
State Calculations by Fast Computing Machines, “The Journal of Chemical Physics” 1953, nr 6,
s. 1087-1092.

23 G. Grabek, B. Ktos, G. Utzig-Lenarczyk, SOE-PL — model DSGE matej otwartej gospo-
darki..., s. 102-104; J.D. Hamilton, Time Series Analysis, Princeton University Press, Princeton—
New Jersey 1994, s. 372-403.
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€ =Xy —X

: (15)
gdzie: fctlH jest prognoza na okres ¢ zmiennej obserwowalnej x, skonstruowang
w oparciu o informacje dost¢gpne w okresie 7 —1.

Zdolnosci prognostyczne modeli DSGE zostaty dodatkowo ocenione na tle
modeli VAR. Modele tej klasy sa czesto wykorzystywane w analizach empirycz-
nych dokonujacych oceny modeli DSGE*. W badaniu wykorzystano modele
VAR o stopniach od 1 do 4, ktorych parametry oszacowano lacznie na tej samej
probie. Nastepnie w oparciu o otrzymane oceny parametrow wyznaczono szeregi
jednookresowych prognoz w przod w taki sposob, aby byty one w petni poréwny-
walne z prognozami uzyskanymi z modeli DSGE.

Podstawg oceny r6znic w zdolnosciach prognostycznych poszczegolnych mo-
deli byt test Diebolda-Mariano®. Istota tego testu polega na poréwnaniu wartosci
oczekiwanych btedow prognozy z dwdch, konkurencyjnych wzglgdem siebie, mo-
deli. W tescie tym hipoteza zerowa oraz alternatywna maja nastepujaca postac:

H,: E[d]=0

(16)
H: Eld]#0

gdzie: 4, = (et‘)z - (etz)l jest rdznica pomigdzy kwadratem bledu prognozy z modelu
podstawowego etl a kwadratem btedu prognozy z modelu alternatywnego ef )
Statystyka testowa ma postac:

=L a7

gdzie: f;, jest zgodnym oszacowaniem dtugookresowej autokowariancji. Nalezy
dodag, iz statystyka testowa charakteryzuje si¢ rozktadem normalnym o zerowej
warto$ci oczekiwanej oraz jednostkowej wariancji.

Zaprezentowany test Diebolda-Mariano moze zosta¢ przeksztalcony do po-
staci umozliwiajacej wybor modelu charakteryzujacego sie mniejszymi btedami
prognoz. Modyfikacja ta polega na zmianie hipotezy alternatywnej na postac:

24 F. Smets, R. Wouters, An Estimated Dynamic Stochastic..., s. 1123-1175.

25 F.X. Diebold, R.S. Mariano, Comparing Predictive Accuracy, “Journal of Business & Eco-
nomic Statistics” 1995, nr 3, s. 253-263.
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H : Eld]<o0 (18)

lub
H: E[d]>0 (19)

Zmiana postaci hipotezy alternatywnej wptywa na warto$¢ krytyczng sta-
tystyki S, ktora sugeruje odrzucenie hipotezy zerowej*®. Odrzucenie tej hipo-
tezy przy hipotezie alternatywnej (18) oznacza, ze przy przyjetym poziomie
istotno$ci mniejszymi btedami prognoz charakteryzowal si¢ model podstawo-
wy, podczas gdy odrzucenie hipotezy zerowej przy hipotezie alternatywnej (19)
oznacza, ze mniejsze btedy prognoz byly obserwowane w przypadku modelu
alternatywnego.

Dane statystyczne

Zaprezentowane w poprzedniej czesci pracy bayesowskie podejscie do es-
tymacji modeli DSGE opiera si¢ o model przestrzeni stanow. Model ten po-
zwala na podzielenie zmiennych endogenicznych na dwie grupy: zmienne
obserwowalne w procesie estymacji oraz zmienne traktowane jako nieobser-
wowalne. W rozwazanych modelach do zbioru zmiennych obserwowalnych
zaliczono: produkcje, mierzong za pomocg Produktu Krajowego Brutto wyra-
zonego w cenach stalych roku 2000, realng stawke ptac, mierzong za pomoca
urealnionej przecigtnej stawki ptac w gospodarce narodowej?’, inflacj¢, mie-
rzong za pomocg tancuchowego indeksu cen konsumpcyjnych oraz nominalna,
krotkookresowa stopg procentowg, mierzong za pomoca stopy WIBOR 3M.
Wszystkie wykorzystywane w badaniu dane charakteryzowaty sie czgstotliwo-
$cig kwartalng i1 dotyczyty okresu pomigdzy I kwartatem 1995 roku a IV kwar-
tatem 2011 roku.

W modelu teoretycznym wszystkie zmienne zostaty wyrazone jako pro-
centowe odchylenia od punktu réwnowagi dlugookresowej. W szeregach
czasowych dotyczacych zmiennych realnych zaobserwowano wystepowanie
dtugookresowej tendencji do wzrostu w czasie. Tendencja ta nie jest objasnia-
na przez model teoretyczny. Stad przed estymacja szeregi dotyczace produkeji
oraz realnej stawki ptac kolejno zlogarytmowano, a nastgpnie odsezonowano,

26 Statystyka testowa S charakteryzuje si¢ rozktadem normalnym o wartosci oczekiwanej row-
nej zero. Stad jesli hipoteza zerowa zostanie odrzucona przy tescie dwustronnym, zostanie odrzuco-
na réwniez przy hipotezie H, (18) lub (19).

27 Do urealnienia wykorzystano jednopodstawowy indeks cen konsumpcyjnych przy podstawie
I kwartat 2000 roku.
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stosujac procedure Tramo/Seats, po czym z szeregu produkcji wylaczono trend
kwadratowy?®, natomiast z szeregu realnej stawki ptac — trend liniowy?®.

Wykorzystywana w badaniu proba zawiera w sobie okres dezinflacji w go-
spodarce polskiej. Proces ten nie moze zosta¢ objasniony przez model teoretycz-
ny. Stad przed estymacja szereg dotyczacy inflacji odsezonowano, a nastgpnie
dla okresu pomiedzy I kwartatem 1995 roku a IV kwartalem 2003 z szeregu
wylaczono trend kwadratowy, za$ dla okresu pomiedzy I kwartalem 2004 roku
a IV kwartatem 2011 roku wylgczono $rednig. Wybrane okresy pokrywaty si¢
z zachowaniem celu inflacyjnego Narodowego Banku Polskiego w analizowa-
nej probie. Takie samo podejscie metodologiczne zostato zastosowane w przy-
padku szeregu objasniajacego zachowanie krotkookresowej, nominalnej stopy
procentowe;j.

Wyniki

Istota bayesowskiej estymacji modeli DSGE polega na wykorzystaniu
dwoéch zrodetl informacji: informacji subiektywnej podsumowanej przez roz-
ktad a priori oraz informacji obiektywnej pochodzacej z danych. Czesto stoso-
wanym podej$ciem przy szacowaniu parametrow strukturalnych modelu DSGE
jest skalibrowanie cze$ci z nich®. Podejscie to pozwala na uzyskanie lepszej
identyfikacji pozostatych, estymowanych parametrow strukturalnych. W esty-
mowanych modelach zdecydowano si¢ skalibrowaé: czynnik dyskontujacy (),
przyjmujac dla niego warto$¢ 0,99, ktora implikuje, iz realna roczna stopa pro-
centowa wyniosta 4%, co jest wielkos$cia bliska oszacowaniom naturalnej stopy
procentowej dla gospodarki Polski®'. Parametr odwrotnosci elastycznosci po-
dazy pracy (0,) skalibrowano na warto$¢ 1, co oznacza wzorcowg elastyczno$¢
podazy pracy oraz parametr monopolistycznego narzutu na ptace gospodarstwa
domowego (z,,). Przyjeta warto§¢ wyniosta 0,1. Implikuje ona 10-procentowy
monopolistyczny narzut na ptace. Wartosci te byly traktowane jako state w pro-
cesie estymacji.

28 Wykorzystanie trendu kwadratowego ma na celu odzwierciedlenie dlugookresowego proce-
su konwergencji realnej, a stad stopniowego obnizania si¢ potencjalnej stopy wzrostu.

2 W przypadku realnej stawki ptac testowano rowniez trend kwadratowy. Przeprowadzone
testy istotnosci uniemozliwily jednak odrzucenie hipotezy zerowej o nieistotnym oszacowaniu pa-
rametru trendu kwadratowego.

30 F. Smets, R. Wouters, An Estimated Dynamic Stochastic..., s. 1123-1175.

31 M. Brzoza-Brzezina, Rola naturalnej stopy procentowej w polskiej polityce pienigznej,
,.Ekonomista” 2003, nr 5, s. 593-612.
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Tabela 1. Wyniki estymacji parametrow modelu DSGE-Calvo

Rozklady a priori Rozklady a posteriori
Parametr - -

Typ Srednia | Odchylenie 5% Srednia 95%
0. Normalny 1,25 0,50 2,29 3,28 4,32
9p Beta 0,50 0,20 0,31 0,44 0,56
P Beta 0,50 0,20 0,23 0,36 0,50
(. Gamma 1,50 0,25 2,85 3,37 3,87
0, Gamma 0,125 0,05 0,03 0,09 0,14
Pa Réwnomierny 0,50 0,29 0,84 0,91 0,98
Ph Rownomierny 0,50 0,29 0,71 0,82 0,93
P Rownomierny 0,50 0,29 0,92 0,96 0,99
o, Rownomierny 0,50 0,29 0,013 0,015 0,018
o; Rownomierny 0,50 0,29 0,05 0,06 0,07
oy Rownomierny 0,50 0,29 0,03 0,06 0,10
o, Rownomierny 0,50 0,29 0,012 0,015 0,018

Zrédlo: obliczenia whasne w programie Dynare 4.2.5.

Pozostate parametry strukturalne modeli DSGE matej skali zostaty oszaco-
wane przy wykorzystaniu danych dla gospodarki Polski. Przed przystapieniem
do procesu estymacji wyspecyfikowano brzegowe rozktady a priori dla poszcze-
gblnych parametrow. Przy estymacji kazdego z analizowanych w pracy modeli
zastosowano te same rozktady a priori*?, ktorych wybrane charakterystyki zostaty
podane w pierwszych czgéciach tabeli 1 oraz 2. Dla parametrow sztywnosci no-
minalnej ptac (8,) i cen (6,) przyjeto rozklad beta z warto$cig oczekiwang wy-
noszacg 0,5 oraz odchyleniem standardowym wynoszacym 0,2. Wybodr rozktadu
beta implikuje, iz mozliwe oszacowania parametrow zostaty ograniczone do prze-
dziatu [0; 1], co jest zgodnie z restrykcjami natozonymi przez model teoretyczny.
Wybrane warto$ci oczekiwane oraz odchylenia standardowe implikuja, iz a priori
przypisano wicksza wage niewielkim oszacowaniom parametréw, sugerujagcym
wystepowanie nieznacznej sztywno$ci nominalnej. Taki sam rozktad a priori
zostat wybrany dla parametru wygltadzania w regule stopy procentowej Taylora
(p). Dla pozostatych parametréw reguty Taylora wybrano rozktady gamma o war-
tosciach oczekiwanych wynoszacych odpowiednio: 1,5 w przypadku parametru
reakcji banku centralnego na inflacje oraz 0,125 w przypadku parametru reak-
cji banku centralnego na produkt. Przyjety ksztatt rozktadu ogranicza mozliwe
oszacowania parametrow do przedziatu 0;1 [0; + o], co jest zgodne z restryk-
cjami wynikajacymi z reguty polityki pieni¢znej. Wartosci oczekiwane dla tych

32 Wyjatek stanowi parametr sztywno$ci nominalnej plac, ktory nie wystgpuje w modelu
DSGE-Calvo.
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parametréw byty zgodne z pierwotng kalibracja Taylora®*. Natomiast dla parame-
tru odwrotnosci elastycznosci miedzyokresowej substytucji przyjeto rozktad nor-
malny z wartoscig oczekiwang wynoszacg 1,25 oraz odchyleniem standardowym
wynoszacym 0,5. Ponadto dla parametrow determinujacych dynamike procesow
stochastycznych dla szokow strukturalnych wybrano rozktady rownomierne obej-
mujace przedziat [0;1], co jest zgodne z restrykcjami wynikajacymi z modelu.
Przyjety ksztalt rozktadéw implikuje, iz a priori za tak samo wiarygodne uwaza
si¢ niskie, jak i wysokie oszacowania parametrow.

W drugiej czesci tabel 1 1 2 zaprezentowano wybrane charakterystyki rozkta-
doéw a posteriori uzyskanych przy estymacji odpowiednio: modelu DSGE-Calvo
oraz modelu DSGE-EHL.

Tabela 2. Wyniki estymacji parametréw modelu DSGE-EHL

Parametr Rozkiadyy a priori Rozldac’iy a posteriori

Typ Srednia | Odchylenie 5% Srednia 95%
0, Normalny 1,25 0,50 2,73 3,72 4,66
Oy Beta 0,50 0,20 0,84 0,87 0,90
0, Beta 0,50 0,20 0,60 0,63 0,68
p Beta 0,50 0,20 0,51 0,59 0,68
O Gamma 1,50 0,25 1,36 1,82 2,24
0, Gamma 0,125 0,05 0,07 0,18 0,27
Pu Rownomierny 0,50 0,29 0,37 0,56 0,74
Pb Rownomierny 0,50 0,29 0,71 0,79 0,86
P Rownomierny 0,50 0,29 0,00 0,03 0,07
o, Réwnomierny 0,50 0,29 0,04 0,11 0,17
o, Rownomierny 0,50 0,29 0,69 0,86 1,00
oy Rownomierny 0,50 0,29 0,05 0,07 0,08
o, Roéwnomierny 0,50 0,29 0,010 0,012 0,014

Zrédto: obliczenia whasne w programie Dynare 4.2.5.

Poréwnujac uzyskane wyniki estymacji modeli, nalezy podkresli¢ znaczace
roéznice w oszacowaniach poszczegolnych parametrow. Roznice te wystepowaty
zardbwno w przypadku parametrow strukturalnych, jak i w przypadku parametréw
determinujacych procesy stochastyczne. Uzyskany rozktad a posteriori dla para-
metru sztywnos$ci nominalnej cen sugerowat wystgpowanie niewielkiej sztywno-
$ci cen. 90-procentowa masa rozktadu zawierata si¢ w przedziale od 0,31 do 0,56.
Uzyskane krance przedziatu sugeruja, ze przecig¢tny okres trwania ceny zawierat

33 J. Taylor, Discretion Versus Policy Rules...,s. 195-214.
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sie¢ w przedziale od 1,45 kwartatu do 2,3 kwartatu, z warto$cia oczekiwang wyno-
szacg 1,79 kwartalu. Inny stopien sztywnosci nominalnej cen zostal oszacowany
w modelu DSGE-EHL. 90-procentowa masa rozktadu dla parametru 6, zawierata
sie, w tym przypadku, w przedziale od 0,84 do 0,9. Otrzymane wartosci sugero-
waly, iz przecigtny okres trwania ceny wynosit od 6,25 kwartatu do 10 kwarta-
low, z warto$cia oczekiwang wynoszacg 7,7 kwartalu. Jednocze$nie oszacowanie
parametru @, sugerowato wystepowanie umiarkowanej sztywno$ci nominalnej
ptac. 90-procentowa masa rozktadu a posteriori zawierata si¢ w przedziale od 0,6
do 0,68, co sugerowalo, ze przecietny okres trwania ptacy wynosit od 2,5 kwarta-
tu do 3,1 kwartatu, z wartos$cia oczekiwang wynoszaca 2,7 kwartatu.

W modelu EHL oraz w modelu Calvo zostaty zidentyfikowane inne oszaco-
wania parametréw strukturalnych reguty polityki pienieznej. W przypadku modelu
DSGE-Calvo zaobserwowano nieznaczne oszacowanie parametru wygtadzania,
przy jednocze$nie wysokim oszacowaniu parametru reakcji banku centralnego na
odchylenie inflacji od poziomu dlugookresowego oraz niewielkim oszacowaniu
parametru reakcji banku centralnego na odchylenie produktu od poziomu dlugo-
okresowego. Znaczgco rdzne oszacowania zostaty uzyskane w przypadku modelu
DSGE-EHL, w ktéorym zaobserwowano nie tylko wyzsze oszacowanie parame-
tru wygtadzania, lecz rowniez relatywnie niskie oszacowanie parametru reakcji
wzgledem inflacji oraz relatywnie wysokie oszacowanie parametru reakcji wzgle-
dem produktu.

W przypadku obu analizowanych modeli odnotowano réwniez znaczace
réznice w oszacowaniu parametrow determinujacych procesy stochastyczne dla
szokow strukturalnych. O ile w modelu Calvo wszystkie zaburzenia reprezento-
wane przez proces AR(1) charakteryzowaly si¢ wysokim stopniem inercji, o tyle
w przypadku modelu Ercega, Hendersona i Levina wysokim stopniem inercji cha-
rakteryzowat si¢ jedynie szok w preferencjach gospodarstwa domowego, nato-
miast szok w podazy prac mozna uzna¢ za zaburzenie nieposiadajgce charaktery
permanentnego.

W tabeli 3 zaprezentowano wyniki poréwnania zdolnosci predykcyjnych roz-
wazanych w pracy modeli DSGE. Gorna czg¢$¢ tabeli zawiera pierwiastki btedu
sredniokwadratowego (RMSE), natomiast dolna czes$¢ tabeli statystyki testu Die-
bolda-Mariano (DM), ktére uzyskano dzieki poréwnaniu btedéw prognoz.

Porownanie uzyskanych bledow prognoz wewnatrz proby pozwala stwier-
dzi¢, iz model DSGE-EHL charakteryzowat si¢ lepszymi wtasno§ciami progno-
stycznymi w poréwnaniu z modelem DSGE-Calvo wewnatrz analizowanej proby.
W przypadku inflacji, produktu oraz ptacy realnej zaobserwowano nizsze bledy
prognoz w modelu DSGE-EHL niz w modelu DSGE-Calvo. Podstawowy, nowo-
keynesistowski model DSGE charakteryzowat si¢ jednak nieznacznie nizszymi
btedami prognoz w przypadku stopy procentowe;j.
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Tabela 3. Poréwnanie zdolno$ci prognostycznych modeli DSGE

RMSE w pp.
Inflacja Stopa procentowa Produkt Ptaca realna
DSGE-EHL 0,22 0,78 0,61 0,28
DSGE-Calvo 0,33 0,71 0,84 0,99
VAR(1) 0,40 1,14 1,18 1,12
VAR(2) 0,38 1,00 1,11 1,05
VAR(3) 0,37 0,86 1,02 1,01
VAR(4) 0,34 0,80 0,82 0,93
Statystyki testow DM
(model DSGE-EHL jest modelem podstawowym)
Inflacja Stopa procentowa | Produkt Placa realna
DSGE-Calvo 2,38 1,72* —4,22%** —2,88***
VAR (1) —3,53%** -1,72* —-1,47 -1,24
VAR (2) —3,45%** -1,50 -1,45 -1,10
VAR (3) —4,00*** -1,01 -1,37 -1,09
VAR (4) -1,97** 0,75 -1,75* -1,05
Statystyki testow DM
(model DSGE-Calvo jest modelem podstawowym)
Inflacja Stopa procentowa Produkt Ptaca realna
VAR (1) 2,21 ~1,85* -1,42 -1,09
VAR (2) -1,90* -1,73* -1,37 -0,96
VAR (3) -1,59 -1,48 -1,26 0,94
VAR (4) 0,94 -1,20 -1,17 0,87

* — te, ktore byly istotne przy poziomie 10%; ** — te, ktore byly istotne przy poziomie 5%;
*** — oznaczono te statystyki testu Diebolda-Mariano, ktére byly istotne przy poziomie istotnosci
wynoszacym 1%.

Zrodto: opracowanie wiasne.

Przeprowadzone testy Diebolda-Mariano potwierdzity istotno$¢ réznic po-
mi¢dzy znalezionymi btgdami prognoz w przypadku obu modeli DSGE. Uzy-
skane statystyki testu DM pozwalaja na odrzucenie hipotezy zerowej o rownosci
bledéw prognozy na korzy$¢ hipotezy alternatywnej przy S-procentowym po-
ziomie istotnosci w przypadku inflacji oraz 1-procentowym poziomie istotnosci
w przypadku produktu oraz realnej stawki ptac. Uzyskane znaki statystyk sugeru-
ja jednoczesnie, ze mniejszymi btedami prognoz charakteryzowat si¢ model Er-
cega, Hendrsona i Levina.

Wyniki testu porownujacego zdolnosci prognostycznych modeli DSGE ma-
tej skali w przypadku stopy procentowej wewnatrz proby sugerowaty odrzucenie
hipotezy zerowej na korzys¢ hipotezy alternatywnej przy 10-procentowym po-
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ziomie istotno$ci. Otrzymany znak oszacowania byt jednak dodatni. Stad mozna
stwierdzi¢, iz w przypadku wyrdznionej zmiennej model DSGE-Calvo charakte-
ryzowat si¢ lepszymi predykcjami nominalnej stopy procentowej wewnatrz proby
niz model DSGE-EHL.

W pracy dokonano rowniez poréwnania modeli DSGE z modelami VAR.
Uzyskane statystki testowe testu DM sugeruja odrzucenie hipotezy zerowej
o rownosci btedow prognozy wewnatrz proby pomigdzy modelem DSGE-EHL
a modelami VAR jedynie w przypadku inflacji, przy 5-procentowym oraz 1-pro-
centowym poziomie istotnosci. Jednoczesnie uzyskane znaki statystyk S suge-
rowaty, iz to model DSGE-EHL charakteryzowat si¢ nizszymi btedami prognoz
wewnatrz proby niz model VAR. Model DSGE-EHL charakteryzowat si¢ row-
niez mniejszymi btedami prognoz stopy procentowej, lecz jedynie w poréwnaniu
z modelem VAR(1). W przypadku pozostalych modeli oraz pozostatych zmien-
nych nie zaobserwowano istotnych roznic pomiedzy bledami prognoz.

W badaniu poréwnano réwniez zdolnosci prognostyczne modelu DSGE-
Calvo z modelami VAR. Uzyskane wyniki poréwnania sugeruja, iz model ten
charakteryzowat sie lepszymi zdolnoéciami predykcyjnymi jedynie w przypad-
ku inflacji oraz stopy procentowej, lecz w poréwnaniu z modelami VAR(1) oraz
VAR(2). Jednocze$nie odrzucenie hipotezy zerowej nastgpowato przy przyjetym
S-procentowym oraz 10-procentowym poziomie istotnosci. W przypadku pozo-
statych poréwnan nie odrzucono hipotezy zerowej o rownosci btedéw prognoz
wewnatrz proby pomiedzy poréwnywanymi modelami.

Podsumowanie i wnioski

W pracy dokonano poréwnania zdolnosci prognostycznych modeli DSGE
matej skali wewnatrz proby. W poréwnaniu wykorzystano podstawowy, nowo-
keynesistowski model DSGE, ujmujacy w swojej strukturze jedynie sztywnos¢
nominalng cen oraz model Ercega, Hendersona i Levina, ktéry charakteryzuje
si¢ sztywnoS$cig nominalng ptac i cen. Oba modele zostaty przed wyznaczeniem
prognoz oszacowane dla danych polskich przy wykorzystaniu podejscia baye-
sowskiego. Zdolnosci prognostyczne modeli DSGE matej skali zostaly rowniez
porownane z modelami VAR, estymowanymi na tej samej probie. Modele tej kla-
sy sa czesto wykorzystywane w literaturze przedmiotu jako podstawa do oceny
wlasno$ci empirycznych modeli DSGE.

Uzyskane w pracy wyniki wskazuja, iz model Ercega, Hendersona i Levina
charakteryzowat si¢ lepszymi prognozami wewnatrz proby niz podstawowy, no-
wokeynesistowski model monetarny w przypadku inflacji, produktu oraz realnej
stawki ptac. Uzyskane wyniki testu statystycznego sugerowaty jednak, iz model ten
W gorszym stopniu prognozowal nominalng stope procentowa. Warto jednoczesnie
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doda¢, iz model DSGE-EHL w lepszym stopniu prognozowat inflacje niz mo-
dele VAR. W przypadku modelu DSGE-Calvo nie zaobserwowano tak istotnych
roznic.

Otrzymane oszacowania parametrow strukturalnych modelu sugerowa-
ly rowniez, iz byty one zalezne od przyjetej specyfikacji modelu. Efekt ten byt
szczegolnie widoczny w przypadku parametru sztywnosci nominalnej cen, pa-
rametrow reguty Taylora oraz parametréw autoregresji szokoéw stochastycznych.
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Streszczenie

W pracy dokonano pordéwnania zdolnosci prognostycznych modeli DSGE matej skali wewnatrz
proby. W poréwnaniu wykorzystano podstawowy, nowokeynesistowski model monetarny oraz mo-
del Ercega, Hendersona i Levina, ktory rozszerza model podstawowy na przypadek lepkich ptac
nominalnych. Dodatkowo w analizie ujeto modele VAR, ktore stanowig podstawe ulatwiajaca
poréwnania. Porownanie blgdow prognoz pokazalo, ze lepszymi zdolnosciami prognostycznymi
w przypadku inflacji, produkcji oraz realnej stawki ptac charakteryzowat si¢ model Ercega, Hen-
dersona i Levina. Model ten charakteryzowat si¢ rowniez mniejszymi bledami predykcji inflacji niz
modele VAR.

Stowa kluczowe: modele DSGE, estymacja bayesowska, porownanie prognoz
Klasyfikacja JEL: E30, E32, E37



