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Modelowanie kursu ztoty - EURO

1. Wstep

Niniejsza praca jest kontynuacja ostatnich studiow autora poswieconych pro-
blematyce modelowania kursu zloty — EURO.! Kurs walutowy jest typem kate-
gorii makroekonomicznej, ktorego ksztaltowanie si¢ cechuje szczegolna podat-
no$¢ na czeste, znaczace oraz nietatwo przewidywalne zalamania. Bazujac na
dotychczasowych do$wiadczeniach, mozna odnie$é wrazenie, Zze analiza tech-
niczna, zastosowana w tym przypadku, przypomina raczej przystowiowe ‘wro-
zenie z fuséw’. Niejednokrotnie, wyplywajace z niej wnioski sa krancowo roz-
biezne, co moze niestusznie, jak si¢ wydaje, umacnia¢ poczucie bezradnosci w
usilowaniu osiagnigcia satysfakcjonujacego rozpoznania badanej prawidlowo-
sci. Wydaje sie, ze modelowanie ekonometryczne dostarcza narzedzi badaw-
czych, ktorych uzycie pozwala znacznie lepiej radzi¢ sobie z tym problemem.
Szczegdlnie uzyteczne jest tu zastosowanie modeli dynamicznych z wykorzy-
staniem analiz integracji i kointegracji.

W badaniach makroekonomicznych zwykle mamy do czynienia z sze-
regami niestacjonarnymi, zintegrowanymi najczes$ciej] w stopniu pierwszym.
Uzycie w takim przypadku w analizie jednowymiarowej, czy tez w analizie
wielowymiarowej standardowych testéw statystycznych skutkuje tym, ze
otrzymane wnioski, np. dotyczace istotnosci wptywu okreslonych zmiennych
objasniajacych, beda falszywe — zmienne takie, nie pozostajac w zadnej relacji
przyczynowo-skutkowej ze zmienng objasniana, beda stwarzaly jedynie pozory
takiej zaleznosci. Zastosowanie analizy kointegracji daje nam m.in. gwarancj¢
uchronienia si¢ od konstrukcji takich regresji pozornych (spurious re-

! Zob. np. Krauze (2003), gdzie analiza oparta jest na danych tygodniowych.
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gression$), a ponadto stwarza szanse znalezienia relacji dlugookresowej (long-
run relationship, tj. relacji, w ktorej ujete zmienne zmierzaja do rownowagi
dtugookresowej.

W nastepnym punkcie pracy przedstawia sie rozne specyfikacje modelu
kursu ztoty — EURO, wyniki zastosowania analiz integracji i kointegracji, maja-
cych na celu sformutowanie rozwiazania dlugookresowego dla kursu ztoty —
EURO, oraz prébe wyznaczenia wstepnych prognoz tego kursu. Prace zamykaja
podstawowe wnioski wynikajace z przeprowadzonych badan.

2. Modele kursu ztoty — EURO oraz wyniki estymaciji, testowania
hipotez i prognozowania

Powstaje pytanie czy ramach analizy jednowymiajgest mozliwe sfor-
mutowanie modelu, ktory w sposob poprawny i dostatecznie precyzyjny opisy-
walby ksztaltowanie sie kursu ztoty — EURO. Jedli nie, to czy w ramach juz
analizy wielowymiarowej uda si¢ skonstruowac relacje, w ktdérej zmienne byly-
by skointegrowane, a nadto, czy otrzymane rozwiazania mozna byloby uzyé z
pozytkiem w prognozowaniu. W analizie empirycznej zostana wykorzystane

(zlogarytmowane) miesigczne szeregi czasowe kursow ztoty - EURO ( p€),
frank szwajcarski - EUROSE), dolar amerykanski - EURO (ue) i funt bry-
tyjski - EURO (be) w okresie od stycznia 1999 do maja 2608ykresy ko-

lejnych par tych szeregdw z dotaczonymi wykresami ich funkcji trendéw (PET,
SET, UET, BET) przedstawione sa narys. 1 i 2.

Rozpatrzmy relacj¢ zmiennej X, , testujaca pierwiastek jednostkowy z zata-

maniami strukturalnymi, o postaci ogolnej danej nastepujaco:

K
X = [+ Bt+5D(T,), +6DU, +yDT, +(1+ p)x_, + ZCKAX[_k +e, (1)

2Zob. Newbold P., Davies N. (1978).
% Dane dotyczace p&. ug, bg i sg otrzymano: a) za okres 1999-2001 na pod-

stawie Ceny w gospodarce narodowej. Informacje i opracowania statystyG&Adg,
Warszawa 2001 i 2002, b) dla okresu nastgpujacego, odpowiednio, ze strony
www.stat.gov.pl oraz jako wynik obliczen wlasnych na podstawie dziennych notowan

NBP (pg ) i Gieldy frankfurckiej (ug, bg, s§). Rozwazane réwniez bylo (bez po-

wodzenia) uwzglednienie realnego indeksu cen konsumpcyjnych.
4 Wykres BET uwzglednia dwa dodatkowe zalamania w trendzie deterministycz-

nym be,, datowane na wrzesien 2000 i grudzien 2002, aby utatwi¢ zaobserwowanie
zalamania w poziomie tej zmiennej w grudniu 2000. W rownaniu (1¢) ich ujecie oka-
zala si¢ zbedne w rezultacie dotaczenia be, _.
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gdzieu, B,96,6,0,y, (1+p), ¢, & sakolejno: wyrazem wolnym, para-

metrem kierunkowym trendu, impulsowym efektem zatamania, parametrami
zalamania w poziomie i zatamania w trendzie, parametrem autoregresyjnym, K-
tym parametrem czionu rozszerzenia oraz zaktoceniem losowym, za§ zmienne
sztuczne stuzace do pomiaru réznych efektow zataman sa postaci:

Rys. 1. Szeregi miesigczne PE ( pg ), PET, SE 6€) i SET
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przy czym A, jest frakcja zatamania postaci A,=T,/T, (A, =0,1, 0,2, 0,3, ...,
0,9; badz tez gdy moment zatamania jest nieznany to 0 <A <1).

W przypadku szeregyp€ wyselekcjonowano nastepujace, oszacowane
metoda najmniejszych kwadratow (MNK), réwnanie postaci:

pe, =0,542-0,002t +0,005DT, +0,637pe_, +0,509Ape_,
(4,35 (-3,55) (3.82) (-4,40) (4,37)

(1)
R>=0,918, DW=1,87, h=0,55 [0,58], T, =30,
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Rys. 2. Szereg miesigczne UE (ue ), UET, BE (be ) i BET

gdzie w nawiasach zwyklych sa ilorazy t (przy p€_, podana jest wartos¢ t
dla p - konwencja ta jest dalej stosowana konsekwentnie w réwnaniach pier-

wiastka jednostkowego)R® jest wspolczynnikiem determinacji, DW jest sta-
tystyka Durbina-Watsonah jest statystyka Durbina (o rozktadzie normalnym),
przy czym w nawiasie kwadratowym podana jest wartos¢ p okreslajaca jaki
musiatby by¢ przyjety poziom istotnosci, by wkroczy¢ w obszar krytyczny te-
stu. Oszacowano, ze w lipcu 2001 r. mial miejsce nieznany (endogeniczny)
moment zalamania w trendzie badanego procesu, w rezultacie ktorego pojawita
si¢ tendencja wzrostowa kursu ztoty — EURO w wysokosci - uwzgledniajac
dotychczasowy 0,2% spadek - ok. 0,3 (=0,5-0,2)% miesigcznie. Wartos$é kry-
tyczna testu Zivota-Andrewsa&ZA) odczytana dla przypadku zalamania w
trendzie (W nieznanym momencie czasu) na poziomie istotnosci 5% wynosi —
4,42. Zatem jest ona mniejsza od wartosci empirycznej statystyki t przy pg_,,
tj. -4,40, i w takim przypadku jest brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej
0 pierwiastku jednostkowym wWo€_, (przyjecie hipotezy alternatywnej o tym,

7e zmienna ta jest stacjonarna z zalamaniem w trendzie mozna byloby nato-

® Zob. E. Zivot i W.K. Andrews (1992, tego samego zrodia zostana zaczerpniete
warto$ci krytyczne testu ZAuzyte w dalszej czesci pracy.
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miast przyja¢ na poziomie istotnosci 10%, bowiem wartos¢ krytyczna tego testu
wynoszaca —4,11 jest juz wigksza od wartosci empirycznej -4,40). Przetestowa-
nie szeregu pierwszych przyrostopg dowodzi, ze sa juz one stacjonarne, a

wigc rozpatrywana zmienna jest zintegrowana rzedu pierwszego.

Powyzszy wynik uzasadnia celowos$¢ przeprowadzenia analizy wielo-
wymiarowej. W zwiazku z tym dokonamy ustalenia rzedéw integracji innych
zmiennych, ktére kwalifikowalyby si¢ do uwzglednienia w poszukiwanej relacji
kointegrujacej, tj. takiej, w ktorej dana kombinacja zmiennych jest juz stacjo-
narna. W wyniku przeprowadzonej analizy wytypowane zostaly nastgpujace
oszacowania rownan pierwiastka jednostkowego zmiennych ue, be i se:

ué =0,018- 0,002t +0,059D(Tyy06); *+ 0 048D(Too 12);

1,23 (213 (3,02)

+0,052D(T,), +0,006DT, +0 788uq +0,351Au€_,,

(27) (2,96) (-2,29) (2,86)

R?=0,957, DW =2,04, h=-0,19 [0,85], T, =31,

(1b)

b& = - 0,022+ 0,001t +0,045D(Tyy 05), — 0,028D(T00‘08)t - o,ossD(TOO.m)t
(-1,25) (5,27) (4,03) -2 -318 (10)
+0 034D(T0108)t +0 O45D(T ), -0, 021DV, +0 993e ,,
(3 (3.2 (-0.18)

R?=0,942, DW=1,62, h=1,42 [o,15], T, =24,

$& =0,007+0,0002t —0,013D(T,), -0, 008DU, +0981sq.,, (1d)

(1,25 (1,25) (-1,83 (-2,3 (-2,39)

R?=0,972, DW=2,01, h =-o,o4 [0,97], T, =15,

gdzie przy dodatkowych zmiennych impulsowych, pozwalajacych oszacowac
jednookresowe, znaczace efekty roznych zaklocen, zamiast subskryptu b poda-
ne sa daty ich wystapienia (dwie ostatnie cyfry roku i miesiac). Oszacowane w
tych réwnaniach wspdtczynniki kierunkowe trendu (deterministycznego) wyno-
sza kolgjno: -0,2, 0,1% i 0,2%. Wykryto, ze nieznane momenty zatamania w
trendzieug (+0,6%) oraz w poziomide (-2,1%) i S€ (-0,8%) wystapily
kolejno w lipcu 2001 oraz w grudniu i w marcu 2000. W dwéch pierwszych
przypadkach (tj. w (1b) i (1¢)) pojawia si¢ par¢ zmiennych impulsowych, przy
czym te, ktore dotycza wspomnianych zataman (odpowiednio rzedu +5,2% i
+4,5%), maja statystycznie wazki wplyw juz na poziomie istotnosci 0,01, co
moze sugerowac istnienie zataman egzogenicznych, tj. o znanym momencie
zajscia. W testowaniu pierwiastka jednostkowego jednak antycypujaco potrak-
tujemy je jako zalamania endogeniczne, zaostrzajac tym samym kryterium oce-
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ny. Wartosci empiryczne statystyki t przy zmiennychue i be, tj. -2,29 i —
0,18, sa wyrazne wyzsze od stosownych wartosci krytycznych testu ZA (przy po-
ziomie istotnosci 5%, tj. —4,42 i —4,80), a wigc wszystkie te zmienne sa niesta-
cjonarne. Poniewaz pierwsze ich przyrosty sa juz stacjonarne, to sa one zinte-
growane rzgdu pierwszego. Ponadto, dokonano powtdrnej estymacji MNK
réwnan (1b)-(1d) dotaczajac don pP€_;. W kazdym przypadku, na poziomie
istotnosci 5% regresor ten okazuje si¢ by¢ statystycznie nieistotny, a zatem nie
jest przyczyna w sensie Grangera w tych relacjach’

Otrzymane powyzej wyniki stwarzaja szans¢ na skonstruowanie relacji ko-
integrujacej, zawierajacej rozpatrywane tu zmienne egzogeniczne. Posta¢ takiej
relacji dla zmiennejy, zapiszemy ogoélnie w postaci:

Y, = Ho + Bt + 5,D(T,)0, +6,DU O, +y,DTO; +xd +&,, 2)

gdzie Uy, By, Oy, 6y, Vo, d, & sa kolejno: wyrazem wolnym, parametrem

kierunkowym trendu, impulsowym efektem zatamania, parametrami zatamania
w poziomie i zalamania w trendzie, wektorem parametréw przy zmiennych sil-

nie egzogenicznychx ) oraz zaktéceniem losowym, a zmienne sztuczne sa:

Qdlat=T_ +1, [Qdlat>T, . O-T. dlat>T,
D(T,)0, DUQ, = DTO, =
%)dl t 2T +1, %)dlat<Tc, %) dlat<T,

przy czym A, jest frakcja zalamania postaci A,=T,/T, (A, =0,1, 0,2, 0,3, ...,
0,9; badz tez gdy moment zatamania jest nieznany to 0 <A .<1).

W rezultacie zastosowania odpowiednich kryteriow statystycznych zo-
stalo wyselekcjonowane nastepujace oszacowanie MNK réwnania pg€ w wa-

riancie z rozktadem opdznien, uwzgledniajacym istotne opdznienia w zmien-
nych egzogeniczych (Dldistributed lag modei

P& =1,066- 0,001 + 0,056D (Tg10)0; +0,080D (Tyns)0; + 0,045

(12,51) (-4,22) (2,52)

M (To014)0; = 0_'053D(T01.06)0t + 07041D(T01.09)0t + 91%;‘)’3D(T02.07)0t (2a)

*#0,052D(Toz00)0, +0, 013DTO +0,928u& - 0,80508 ,,
2,73) (11,49) (-4,27)

R? =0,918, DW=1,20, T, =48,

® Co oznacza, 7ze w prognozowaniu opartym na tych relacjach nie nalezy uzywaé
informacji dotyczacych przeszlych wartosci zmiennej endogenicznej, por. C.W.J. Gran-
ger (1969).
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gdzie zostaly wykorzystane warto$ci teoretyczne u€ i be, otrzymane w rela-

cjach (1b) i (1c) - traktowanych jako réwnania brzegowe. Otrzymane oszaco-
wanie wskazuje, ze w grudniu 2002 miato miejsce endogeniczne zalamanie w

trendzie zmiennejpg rzedu az +1,3% (przy trendzie spadkowym do tego mo-

mentu na poziomie Srednio 0,1% miesigcznie). Zauwazmy, ze wprowadzenie
zmiennych egzogenicznych do rownania analizowanej zmiennej doprowadzilo
do wykrycia nowego zatamania, ktore stalo sie relatywnie istotniejsze od zata-
mania wyodrebnionego w rownaniu pierwiastka jednostkowego w (la). Row-
nanie (2ayeestymowano (MNK) z dofaczeniem regresorow reszt tych ostatnich
réwnan:

p& =1,024- 0,001t +0,051D(Tyy,,)0, + 0 075D(T00 10)0;

(12,05)  (-4,80) (2,19)

+0, O41D (Too12)0; — 0 056D(T01 06)0; + 0 044D(T01 00)0;
(L84

(2a)
+0 062D(T0207)0 + O 048D(T0209)0 + O 016DTO
(2,71
+0,949ué -0 904bq —J,Olauq - uq) + 0,126(be_1 -bé_,),
11,73) (-4,79) (-5,16) (0,35)
R*=0,929, DW =1,26, T, =48.
Poniewaz przedostatni z regresorow ma istotny wptyw na pg (t = -5,16),

zatemue€ nie jest zmienna stabo, a tym samym i silnie egzogeniczna. Wobec

powyzszego podjeta zostata nowa proba odkrycia potencjalnej relacji kointe-
grujacej. Wydaje sie, ze taka szanse moze dawac konstrukcja modelu z autore-
gresywnym rozktadem opoznien (ADL, autoregressive distributed lag moyel

Efektem tych poszukiwan jest nastgpujace oszacowanie MNK réwnania P€ :

p& =0,279-0,0003 +0 035D(T9908)0 0 029D(T0003)0

(273)  (-1,50) (2,36)

+0,046D(Tyo1)0; +0,060D(Tys7)0; +0,039D(Tyz07)0, (2b)

(312

+0,005DTO, +L046pq 1+0414pq ’ +0446uq 0,541bé _,,

1,79 (9,68) (-4,9 (5,87) (-4,76)

R?=0,966, DW =124, T, =48,

gdzie mamy analogiczne oszacowanie daty zajscia endogenicznego zatamania
w trendzie jak w (2a). W rezultacie wyodrebnienia trendu stochastycznego (po-

przez dolaczenie zmiennych P€_, i PE_,) nastapito skorygowanie ocen
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wspolczynnika kierunkowego trendu oraz parametru zatamania w tym trendzie.
(do poziomu odpowiednio —0,03% i 0,5%). Wyniki estymacji MNK tego row-
nania z dotaczeniem regresorow reszti§ i be z (1b) i (1c) sa nastepujace:

pé =0,313- 0,0005 + 0,038D (Tyg05)0; ~0,031D(Tyg5)0; + 0,049D (To10)0,

(325  (-2,26) (2,59)
+0 052D(T0107)0 + o 046D(T0207)0 + o 007DTO + L036 pe_, —0,469
(3,64 (10,30) (-5,97)
[pe_, +0 525uq -0 676bq 1 0 266(ue; - uq) + 0 Ozdbq . —béLy),
(6,98) (-5,97)
R =0,973, DW =2,04, T, :48, (2b")

Obecnie na poziomie istotnosci 5% juz obydwa regresory reszt sa statystycznie
nieistotne, a zatem wnosimy, ze U€ i D& sa zmiennymi stabo egzogenicznymi.
Sugeruje to mozliwos$é rozwazenia konstrukcji modelu jednoréwnaniowego, tj.
z pominigciem rownan brzegowych. Wyselekcjonowane tu zostalo nastgpujace
oszacowanie MNK réwnanie :

pé = 0,457- 0,001t +0,035D(Tyq5)0, + 0 040D(Too 10)0;

(355)  (-2,44) (2,41)

+0,052D(Ty, )0, +0,041D (T(W)ot +0,009DTO; +1103pe,  (2c)
(3,57) (2,94) (2,54) (11,55)

+0,468pe_, +0,485ue —0,633be_, —0,456s¢€,

(-5,80) (6,73 (-5,44) (-2,00)

R?=0,970, DW =2,03, T, =48,

gdzie data wystapienia endogenicznego zalamania w trendzie jest ta sama co w
(2a) i (2b). Natomiast nastapita zmiana oceny skali tego zalamania (+0,9%)
oraz wspolczynnika trendu (spadek srednio 0,1% miesigcznie). Oszacowania
modeli ADL w (2b) i (2¢) charakteryzuja sie m.in. wyraznie lepszym dopaso-
waniem, anizeli oszacowanie modelu DL w (2a).

Nalezy zauwazy¢, ze wobec stabej egzogenicznosci U€, be i se oraz

faktu, ze P€_ nie jest ich przyczyna, zmienne te sa silnie egzogeniczne. W

konsekwencji przejdzmy do rozpatrzenia mozliwych relacji kointegrujacych.
Potencjalne relacje dlugookresowe modeli ADL, juz postaci oszacowanej, sa
nastgpujace:
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pé& =0,758- 0,001t + 0,096D (Tyg05)0; — 0,080D(Ty003)0,
+0,126D(Ty10)0; + 0162D(Ty, ,)0, + 0,106D(Ty0,)0, (2%)
+0,015DTO, +1,21318 -1,47hé,

pé =1,250-0,004 + 0,095D(Tyq05)0, + 0,110D(Ty40)0,
+0,142D(T,, ,,)0, + 0112D(T,,,,)0, +0,025DTO; (2*)
+1,327ug —-1,248e —-1,731sg.

Zastosujemy koncepcje testowania kointegracji zmiennych zaproponowang
przez R.F. Engle’a i C.W.J. Grangérpostulujaca wykorzystanie reszt MNK
(tutaj: &, = pe — p&, przy czym pé& sa wartosciami teoretycznymi z poten-
cjalnej relacji dtugookresowej) w estymacji réwnania kointegracyjnego Dickey-
a-Fullera (CDF) oraz procedur¢ oparta na tzw. modelu korekty bledem (ECM).
Odpowiadajace im rdéwnania testujace, w przyjete] tu konwencji oznaczen,
przyjmuja kolejno postacie:

Agt - bgt—l +{4, (3a)
Ape =alpg +bé,_, +¢,, (3b)

gdzie b (-2<b<0) jest interpretowany jako wspdtczynnik korekty bledem,

a jest parametrem krotkookresowyd€ a<1), zas {, i €, sa zakloceniami
losowymi, niezaleznymi od sktadnika losowego potencjalnej relacji dtugookre-
sowej). Przyjmuje sie, ze zmienne relacji kointegrujacej sa zintegrowane rzedu

1, natomiast testuje si¢ tu b =0 (brak kointegracji zmiennych) wobec alterna-
tywy —2<b<0 (skointegrowanie zmiennych). Oszacowane MNK rownania
(3a) i (3b), odpowiadajace relacjom (2%*) i (2**), dane sa kolejno:

~

A& = —0,79)7&_1 +,,

(-5,79
DW = 1,95, (3a*)
Ape =0,338A p& - 0,481, , +£,,
(7,73 (=7,79
DW = 1,20, (3b%)

" Zob. R.F. Engle, C.W.J. Granger (1987).
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Aé\l = _0,82%’;_1 + ZAI 3

(-5,90)
DW = 1,95, (3a**)
Ape =0,311A pé - 0,468, , +£,,
(717) (-7,69)
DW = 1,04. (3b**)

Wartosci krytyczne testow CDF i ECM, wyznaczone w przypadku endogenicz-
nych zalaman w poziomie dwéch (N =2) rownan brzegowych oraz endoge-
nicznego zalamania w trendzie rdwnania warunkowego na poziomie istotnosci
5% (CDF) i 1% (ECM), dla T =51, wynosza: —5,47 (=-4,93-27,75/51) i -6,22
(=-5,31-46,61/51), a jesli w procesie brzegowym zamiast zalamania w poziomie
jest zalamanie w trendzie to sg one rowne: —5,43 (=-4,94-25,00/51) i -5,98 (=-
5,42-28,71/51§.Zatem niezaleznie od tego, czy jako podstawe przyjmiemy za-
famanie w poziomie (tak jak jest w D€), czy tez w trendzie (czyli tak jak w
u€ ) procesu brzegowego, to hipoteze alternatywna o kointegracji zmiennych
pe, ue i be przyjmiemy zaréwno w oparciu o te8DF (t = -5,79), jak i
testECM (t = -7,79) - na poziomie istotnosci odpowiednio 5% i 1%. Testo-
wanie kointegrcji w niektorych przypadkach zalaman w modelu jednoréwna-
niowym rozpatrywali Geogory Hansen (1996a, b). Asymptotyczna wartos¢
krytyczna rozpatrywanego przez nich rozszerzonego testu Dickeya-Fullera
(ADF, augmented Dickey-Fullgrmajacego zastosowanie w rownaniu testuja-
cym typu CDF, w przypadku zatamania w poziomie® w relacji kointegrujacej
oraz 3 zmiennyckgzogeniczych, odczytana na poziomie istotnosci 5%, wyno-
si —5,57. Gdyby zastosowaé to kryterium,' to na podstawie wartosci ilorazu t
(=-5.90) w relacji (3a**) nalezatoby rowniez przyjac hipoteze o kointegracji, w
tym przypadku zmiennyclpe, ue, be i se. Wydaje sie, ze rowniez warto-
Sci krytyczne testow CDF i ECM, wyznaczone dla skonczonej liczebnosci pro-
by, moga stanowi¢ dobry punkt odniesienia dla analizowanego tu wariantu mo-
delu jednoréwnaniowego. Sa one wyraznie mniejsze od odpowiednich asymp-
totycznych wartosci krytycznych testu ADF podanych przez Geogory’ego i
Hansena, a wiec stawiaja bardziej ostrzejsze wymagania dla odrzucenia hipote-
zy zerowej o braku kointegracji. Wartosci krytyczne testow ECM i CDF w
przypadku endogenicznych zataman w poziomie (N =) 3 réwnan brzegowych

oraz endogenicznego zatamania w trendzie réwnania warunkowego na pozio-
mie istotno$ci 5% (CDF) i 1% (ECM), dla T =52, wynosza: —5,86 (=-5,20-

8 Zob. K. Krauze (2002), s. 150-151 i 156-157.

® Rozpatrywany tu przypadek zatamania wylacznie w trendzie nie byt rozpatrywany
przez Geogory'ego i Hansena.

10 7 badan wlasnych wynika, ze jest ono bardziej rygorystyczne anizeli to ma miej-
sce przy zalamaniu w trendzie w relacji kointegrujace;j.
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34,49/52) i -6,55 (=-5,56-51,37/52), a przy zalamaniu w trendzie w procesie
brzegowym sq rowne: —5,81 (=-5,23-30,20/52) i -6,39 (=-5,62-39,93/52).* Wo-
bec wartosci empirycznych statystyk CDF i ECM, podanych w (3a**) i (3b**),
tj. —5,90 i -7,69, zasadna jest teza o skointegrowaniu zmienpgchue , be

[ S€.

Na podstawie rownan (1b), (1c) i (1d) obliczono prognozy zmiennych ue,
be i se na okres nastgpujacy bezposrednio po okresie proby uzytej w estyma-
cji. Zostaly one dalej wykorzystane w wyznaczeniu prognozy P& W oparciu o
réwnania (2b) i (2¢). Te ostatnie wyniosty kolejno 1,4929 i 1,4753, tj. po zdelo-
garytmowaniu 4,4500 oraz 4,3723 (z/EURO). Wobec rzeczywistej sredniej
wartosci tego kursu w czerwcu br., wynoszacego 4,4373, mamy przeszacowanie
oraz niedoszacowanie odpowiednio w wysokosci 0,29% i 1,46%. Zatem pro-
gnoza oparta na wynikach estymacji warunkowego rownania (2b) jest wyraznie
blizsza faktycznej realizacji kursu zloty — EURO. Jednak jest zdecydowanie za
wcezesnie na formutowanie tutaj jakichs uogélnien. Pozwoli¢ na to by moglo

dopiero dysponowanie dostatecznym okresem empirycznej weryfikacji pro-
gnoz.

3. Whioski

Wykryto zalamania w trendzie w szeregach miesigcznych kurséw zloty —
EURO, dolar amerykanski — EURO oraz zatamania w poziomie kurséw funt
brytyjski — EURO i frank szwajcarski — EURO, datowane odpowiednio na li-
piec 2001 (dwa pierwsze kursy) oraz grudzien i marzec 2002. Wszystkie te sze-
regi sa niestacjonarne i zintegrowane rzedu pierwszego. Skonitegrowanie roz-
patrywanych kursow walut uzyskano dopiero dzigki skonstruowaniu specyfika-
cji modelu dynamicznego w wersji ADL. Wykazano przy tym staba, a takze
silna egzogenicznos¢ wszystkich trzech zmiennych egzogenicznych, tj. cen do-
lara, funta i franka w EURQO. Zaproponowano dwie specyfikacje modelu dtugo-
okresowego, tj. model warunkowy (z procesem brzegowym) oraz model jedno-
réwnaniowy. W oparciu 0 oszacowania tych modeli wyznaczono prognozy ex
post kursu ztoty — EURO, sposréd ktorych pierwsza, tj. bazujaca na modelu wa-
runkowym, okazala si¢ bardziej precyzyjna. Oceny tej nie nalezy jednak uogdl-
nia¢. Niezbedne sa dalsze prace majace na celu pelniejsze poznanie prawidto-
wosci, ktore charakteryzuja przebieg zmiennych egzogenicznych. Ma to klu-
czowe znaczenie dla osiagnigcia powodzenia w procesie wnioskowania o przy-
sztym ksztattowaniu sie kursu ztoty — EURO. Pozadana jest tez poglebiona
analiza predyktywnych informacji ex post.

1 Zob. K. Krauze (2002), s. 150-151 oraz 156-157.
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