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ABSTRACT

L. Lenart, M. Pipien. Empirical properties of the financial cycle — comparative analysis for Czech
Republic, Great Britain, Hungary, Poland and USA. Folia Oeconomica Cracoviensia 2015, 56: 81-112.

We discuss the notion of the financial cycle indicating its novelty within the research project of
analysing the cyclical nature of fluctuations of economic systems. We focus on the observed series
of credit and make formal statistical inference about the properties of the cycles in case of five
countries, namely Czech Republic, Great Britain, Hungary, Poland and USA.

The non-standard subsampling procedure and discrete spectral characteristics of almost
periodically correlated time series are applied to make formal statistical inference about the
cycle. We extract the cyclical component and confront empirical properties of the financial cycle
for small open economy with those established so far in case of developed economies.

This research is based partially on the results from Lenart and Pipien (2013a) and Lenart
and Pipien (2015).

STRESZCZENIE

Podjete w opracowaniu zagadnienie cyklicznosci w systemie finansowym jest nowa odslona
klasycznych, bo rozwazanych od ponad 160-ciu lat, badan nad cykliczng naturg zjawisk w ekonomii.
Celem badan bylo wypracowanie metod wnioskowania statystycznego w celu okreslenia cech
cyklu finansowego i w szczegdlnosci kredytowego. W pracy zaproponowano nieparametryczny
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test, umozliwiajacy wnioskowanie o statystycznie istotnych czestosciach dyskretnego spektrum
procesu opisujacego cykliczne fluktuacje.

Uzyskane rezultaty empiryczne pozwalaja stwierdzi¢, ze cechy cyklu kredytowego dla Polski
maja charakter swoisty i znacznie r6znig sie od tych otrzymanych dla rozwinietych gospodarek.
Cykl kredytowy trwa w przypadku Polski okolo dekady i jest podobny do cyklu uzyskanego
w przypadku Czech, trwajacego 12 lat.

KEY WORDS — SEOWA KLUCZOWE
financial cycle, credit cycle, almost periodically correlated processes

cykl finansowy, cykl kredytowy, procesy prawie okresowo skorelowane

1. MOTYWY I CEL BADAN NAD NATURA CYKLI FINANSOWYCH

W tym rozdziale przedstawiono nature cykli finansowych w nieco szerszym
kontekscie niz w pracy Lenart i Pipien (2015). Cze$¢ z motywow przedstawiona
w tej pracy zostala przytoczona ponizej.

Badania nad cykliczng naturg aktywnosci w systemach ekonomicznych to
jeden z najwazniejszych projektéw badawczych w ekonomii. Poczatki analiz
cyklicznodci na gruncie empirycznym datuje sie na lata 40-te XX wieku, przy-
wolujac fundamentalng prace Burns i Mitchel (1946). Jednak rozwazania teo-
retyczne na temat cykli w ekonomii majg swe korzenie w polowie XIX wieku;
por. Juglar (1856). Przed globalnym kryzysem finansowym z kofica pierwszej
dekady XXI wieku, zasadnicze pytania zwigzane z cyklicznoscig aktywnosci
gospodarczej byly formulowane na gruncie sfery realnej gospodarki. W ten
sposob przez wiele dekad od pojawienia sie cytowanej powyzej pracy Burns
i Mitchel (1946), cykl koniunkturalny stanowil centrum zainteresowan badaw-
czych. Jak pisza Drehman i inni (2012) przed globalnym kryzysem wiodacy nurt
badann wynikal z przekonania, ze fluktuacje w systemie finansowym, obser-
wowane w postaci cyklicznych zmian w aktywnosci podmiotéw na rynkach
finansowych, wystepowania babli spekulacyjnych i innych zjawisk, maja cha-
rakter drugorzedny. Dobrym przykladem takiego stanowiska jest monografia
Woodford (2003). Stad idea wystepowania cykli w systemie finansowym nie
byla reprezentowana w gtéwnym nurcie badan.

Globalny kryzys finansowy, ktéry wywolal powazna recesje w wielu rozwi-
nietych gospodarkach, spowodowal zasadnicze zmiany w wiodacych zagadnie-
niach makroekonomii i finanséw. Budowa formalnego modelu funkcjonowania
rynkéw finansowych oraz identyfikacja roli jaka sytuacja w systemie finanso-
wym moze odgrywaé¢ w modelach gospodarki, stanowia obecnie najwazniej-
sze zagadnienia podejmowane na gruncie makroekonomii. W konsekwencji,
w ostatnich latach, obserwuje sie powrd6t idei cyklicznodci w sektorze finanséw
i badan na jej natura; por. Borio (2012), Drehmann i inni (2012), Aikman i inni
(2012), Schularick i Taylor (2012), Jordd i inni (2011), Dell’Arriccia i inni (2012).
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Proba konceptualizacji na gruncie teoretycznym cyklicznej natury zmian
aktywnosci w systemie finansowym byla rozwazana juz kilkanascie lat przed
praca Burnsa i Mitchela. Rozwazania teoretyczne w tym zakresie mozna bowiem
znalez¢ w monografii Fisher (1933). Jednak teorie, ktére postulowaly istnie-
nie cyklu finansowego nie byly obecne w gléwnym nurcie przez cale deka-
dy XX wieku. Istotne rozwazania w tym zakresie prowadzil Hyman Minsky.
W pracy Minsky (1982) rozwingl on koncepcje zwana “paradygmatem Wall
Street”, stanowigca podstawy budowy finansowej teorii wyjasniajacej fluktuacje
w inwestycjach i oryginalnej teorii cyklu koniunkturalnego, silnie zwigzanego
z wahaniami aktywnosci w systemie finansowym. Zagadnieniem wezlowym
teorii Minsky’ego jest tzw. hipoteza niestabilnosci finansowej (ang. Financial
Instability Hypothesis, FIH). Jak pisal Minsky (1990), produkcja w systemie eko-
nomicznym jest warunkowana wymiang i — przede wszystkim — alokacja
(do6br, czynnikéw produkgji). Skoro alokacja oznacza nabywanie czynnikéw
produkcji na rynkach, finansowanie dzialalnosci podmiotéw gospodarczych
odgrywa wazna role w procesie produkcji. Analizujac te kwestie na gruncie
empirycznym w przypadku gospodarki amerykanskiej, Minsky wskazat kredyt
jako podstawowe Zrédlo, ktére umozliwialo dziatalno$é podmiotéw gospodar-
czych. Jesli zas$ kredyt jest produktem pochodzacym z systemu finansowego,
fluktuacje w tej sferze mogg odgrywaé¢ wazng role w zmianach aktywnosci
gospodarczej i mie¢ wplyw na cykl koniunkturalny.

Minsky prowadzil tez badania nad rozwojem systemu finansowego i wska-
zal, ze teoria kreatywnej destrukcji, zaproponowana przez Schumpetera, bardzo
dobrze pasuje do podmiotéw dzialajacych na rynku finansowym. Funkcjonowa-
nie w Srodowisku silnej konkurencji, jak réwniez ewolucja i zmiana jako podsta-
wowe elementy rozwoju, pasuja o wiele bardziej do bankowosci i finanséw niz,
jak to sugerowal pierwotnie Schumpeter, do przedsiebiorstw produkcyjnych.
Dodatkowo, w przypadku podmiotéw dzialajacych w systemie finansowym,
silne podporzadkowanie aktywnosci kryterium zysku, stanowi zasadniczy ele-
ment odrézniajacy je od podmiotéw dzialajacych w innych sferach.

Badania empiryczne nad naturg cyklu finansowego zostaly zapoczatkowane
analizami procyklicznosci systemu finansowego, ktore staly sie niezwykle popular-
ne w ostatnich 15 latach; por. Borio i inni (2001), Danielsson i inni (2004), Kashyap
i Stein (2004), Brunnermeier i inni (2009), Adrian i Shin (2010) czy Olszak i Pipien
(2016). Zasadniczym celem badain w tym zakresie nie bylo okreslenie cech cyklu
finansowego, ale empiryczna weryfikacja hipotez o istotnosci wplywu wybranych
wskaznikéw na cykliczng nature zmian aktywnosci w systemie finansowym. W kon-
sekwencji, w ostatnich dwoch dekadach pojawila si¢ bogata literatura, w ktorej
podejmowano zagadnienie cyklicznosci systemu finansowego, analizujac ten feno-
men zaréwno od strony mikroekonomicznej i makroekonomicznej. Z mikroekono-
micznego punktu widzenia frykgcje finansowe pomiedzy podmiotami udzielajagcymi
kredytu a kredytobiorcami, takie jak ograniczenia w zabezpieczeniach, asymetria
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informacji i inne, moga stanowi¢ wyjasnienie cyklicznie obserwowanych w sys-
temie finansowym okreséw duzej i niskiej aktywnosci, szczegdlnie w odniesieniu
do fluktuacji w agregacie kredytu; por. Kiyotaki and Moore (1997), Holmstrom
and Tirole (1997), Bernanke et al. (1999), Lorenzoni (2008), Gorton and He (2008),
Bianchi (2011) and others. Empiryczna makroekonomiczna perspektywa tez byla
podejmowana jako wazna, poniewaz funkcjonowalo silne przekonanie istnienia
powiazan pomiedzy sfera realna i systemem finansowym. Taki punkt widzenia,
sformulowany po raz pierwszy w pracy Fisher (1933), byl przedmiotem badan
w pracach Bernanke i inni (1996), Gilchrist i Zakrajsek (2008). Przeglad literatury
w tym zakresie przedstawia Sinai (1992).

Rola rynkéw finansowych w gospodarce zostala tez szczegélnie silnie pod-
niesiona w pokryzysowej debacie nad wlasciwym ksztaltem polityki makro-
ostroznoéciowej; por. ESRB (2014). Potrzeba budowy efektywnego systemu,
ktéry umozliwialby ograniczenie ryzyka systemowego wynikal z pogladu,
ze nadmierne wahania w cenach aktywéw i w agregacie kredytu moga by¢
szkodliwe dla wzrostu gospodarczego. Poglebione badania na empirycznymi
wlasnosdciami cyklu finansowego, w szczegélnosci cyklu kredytowego, moga
by¢ umotywowane istnieniem ryzyka, ze zbyt silne tempo wzrostu kredytu
moze w $rednim okresie spowodowa¢ spowolnienie lub w ekstremalnych
przypadkach gleboka recesje. Stad wiele proponowanych narzedzi polityki
makroostrozno$ciowej jest SciSle podporzadkowana takiemu dzialaniu, aby
zmniejszy¢ prawdopodobiefistwo wystapienia kryzysu finansowego, poprzez
dzialanie antycykliczne wobec cyklu kredytowego. Przyklady takich narzedzi to
antycykliczny bufor kapitalowy, zmienne w czasie wskazniki LTV, DTI i inne.
Jak pisza Galati i Moessner (2014) ocena efektywnosci dziatania narzedzi poli-
tyki makroostroznosciowej jest nadal przedmiotem intensywnej debaty, jednak
bez watpienia cykl finansowy — w szczegdlnosci cykl kredytowy — przenika
wszystkie aspekty polityki makroostroznosciowej; por. ESRB (2014).

Pomimo istotnej roli wahan cyklicznych obserwowanych w systemie finanso-
wym, ktére oméwiono skrétowo powyzej, literatura nie wypracowata formalnej
definicji cyklu finansowego. Jak pisze Borio (2012) nie ma konsensusu jesli cho-
dzi o definicje tego rodzaju cyklicznosci. Sam proponuje opisowq definicje cyklu
finansowego jako skutki istnienia wzajemnie oddzialujacych interakcji pomiedzy
percepcja wartosci i ryzyka, sktonnoscia do ryzyka i ograniczen w dostepie
do finansowania. Interakcje te mogg wywolywa¢ cykliczne efekty w postaci
silnych wzrostow i spadkéw aktywnosci podmiotéw w systemie finansowym.
Moze to z kolei oddziatywa¢ procyklicznie na koniunkture i powodowa¢ nie-
rownowage makroekonomiczng i powazne problemy finansowe podmiotéw
(self-reinforcing interactions between perceptions of value and risk, attitudes towards
risk and financing constraints, which translate into booms followed by busts. These
interactions can amplify economic fluctuations and possibly lead to serious financial
distress and economic dislocations; por. Borio (2012)).
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Na potrzeby analiz empirycznych nalezy rozwazy¢ zestaw zmiennych, ktére
w oszczedny i jednoczednie wyczerpujacy sposob sa w stanie opisaé wahania
cykliczne w systemie finansowym. W doborze wskaznikéw do badan istotne
znaczenie powinno mie¢ wystepowanie kryzyséw finansowych oraz powiazania
z koniunktura gospodarczg. Drehmann i inni (2012) sugeruja, Zze najlepszym
wyborem do badan nad empirycznymi wlasnosciami cyklu finansowego jest
agregat kredytu i ceny nieruchomosci. Dodatkowo literatura dostarcza rezul-
tatow badan nad wlasnosciami cyklicznymi takich wskaznikéw, jak ceny akcji,
zmienno$¢, premia za ryzyko, wskazniki niewyptacalnosci, NPL (ang. non-per-
forming loans), ceny aktywow, wskazniki dzwigni finansowej i inne; por. English
i inni (2005), Ng (2011), Hatzius i inni (2011). Odrebny i jednocze$nie wiodacy
kierunek badan dotyczy wlasnosci cyklu kredytowego; Aikman i inni (2010),
Schularick i Taylor (2009), Jordd i inni (2011), Dell’Arriccia i inni (2012).

Na podstawie badan empirycznych zamieszczonych w pracy Drehmann
iinni (2012) mozna stwierdzi¢, ze cykl finansowy ma okres znacznie dltuzszy niz
cykl koniunkturalny. Przecietna dlugos¢ trwania cyklu uzyskana w powyzszej
pracy, dla siedmiu uprzemystowionych gospodarek, to 16 lat, jednak w pew-
nych przypadkach okres ten moze przekracza¢ dwie dekady. Amplituda cyklu
finansowego jest tez wigksza niz amplituda cyklu koniunkturalnego. Drehmann
i inni (2012) rozwazali miesieczne szeregi czasowe dla Australii, Niemiec, Japo-
nii, Norwegii, Szwecji, Wielkiej Brytanii i USA. W pracy Claessens i inni (2011)
analizy cyklu finansowego obejmowaly 21 rozwinietych krajéow OECD, w okre-
sie czasu od 1960 do 2007. Borio (2012) wskazuje tez na jeden element wazny
w analizach empirycznych. Skoro metody bazujace na procedurach filtracji
obserwowanych szeregéw czasowych sa dominujace w analizach cyklicznosci,
wymagana liczba obserwacji determinuje zbior krajéw podlegajacych analizie.
Uzyskane dotychczas w literaturze wlasnosci empiryczne cyklu finansowego
dotycza jedynie tych przypadkéw, dla ktérych sprawozdawczosc statystyczna
systemu finansowego daje dostep do szeregéw czasowych miesiecznych obser-
wagcji z co najmniej czterech dekad. Oznacza to, ze wnioski moga nie mieé
charakteru ogdlnego i poglebione badania nad wiasnosciami cykli w przypadku
gospodarek rozwijajacych sie jest konieczne. Zasadniczym celem podejmowa-
nych badann powinna by¢ zatem weryfikacja hipotezy, czy cechy empiryczne
cyklu finansowego dla gospodarek rozwijajacych sie, na przyktad Polski i innych
krajow Europy srodkowo-wschodniej, majg charakter swoisty dla regionu, czy
tez uzyskane dotychczas wyniki badan na podstawie gospodarek rozwinietych
sa uniwersalne. Otwiera to pole badan nad niestandardowymi metodami analiz
cyklicznosci, w szczegélnosci takimi, ktére umozliwiajg okreslenie empirycznych
cech w przypadku dostepu do krétszych szeregéw czasowych.

Zasadniczym celem niniejszego artykulu jest zaprezentowanie oryginalnej
procedury weryfikacji wybranych cech cyklu finansowego i przedstawienie
dzialania proponowanych metod w przypadku cyklu kredytowego dla Polski.
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W proponowanym podejsciu zastosowano metode podprobkowania (ang. sub-
sampling) w celu budowy formalnych procedur testowania cech cyklu takich, jak
czestotliwos¢ i amplituda. Cykliczne zmiany, bedace przedmiotem analiz, moga
by¢ opisane klasa proceséw stochastycznych prawie okresowo skorelowanych
(ang. Almost Periodically Correlated, APC). Procesy APC stanowig uogoélnienie klasy
proceséw okresowo skorelowanych (ang. Periodically Correlated, PC) wprowadzo-
nych w pracy Gladyshev (1961). Rozwazana klasa proceséw nie jest zbyt popu-
larna w badaniach ekonomicznych, jednak w zastosowaniach potwierdzita swoje
lepsze wlasnosci wobec klasy proceséw stacjonarnych, ktérej jest uogélnieniem;
por. Parzen i Pagano (1979), Osborn i Smith (1989), Franses (1996), Bollerslev
i Ghysels (1996), Franses i Boswijk (1996), Burridge i Taylor (2001), Lenart i Pipieft
(2013a,b). Procesy okresowo skorelowane sa niestacjonarne w Scistym sensie.
Niestacjonarnos¢ jest spowodowana zmiennoscia w czasie wartosci oczekiwa-
nej, ktora jest opisana przez funkcje okresowa argumentu czasu. W przypadku
klasy APC warto$¢ oczekiwana jest opisana przez funkcje prawie okresowa, co
naklada slabsze zalozenia co do regularnosci zmian w czasie poziomu procesu,
jednak nadal umozliwia formalne modelowanie i identyfikacje charakterystyk.

W proponowanym podejiciu odchylenia od dlugookresowego trendu bada-
nego wskaznika moga by¢ opisane procesem APC. W ten sposéb uogélnia sie
standardowe podejécie, wykorzystywane w badaniach cyklicznosci koniunk-
turalnej, w ktérym odchylenia od dlugookresowego trendu sa stacjonarne.
Proponowane podejscie bazujace na zalozeniach stanowiacych uogoélnienie
klasycznego schematu umozliwia testowanie standardowego podejscia jako
przypadku szczegélnego.

2. ZAAWANSOWANE METODY SPEKTRALNE
W ANALIZIE CYKLICZNOSCI

W tej czesci przedstawiono podstawowe pojecia i autorskie podejsScie metodo-
logiczne do analiz cyklicznosci obserwowanych zjawisk. Omawiamy wlasnosci
klasy proceséw stochastycznych prawie okresowo skorelowanych, reprezentacije
spektralng wartosci oczekiwanej procesu oraz schemat wnioskowania o cechach
cykli wraz z procedura ekstrakcji komponentu cyklicznego z obserwowanego
szeregu czasowego. Czes¢ omoéwionych tu pojec i metod zostala przedstawiona
w nieco wezszym kontekécie w pracach Lenart i Pipien (2013a) oraz Lenart
i Pipien (2015).

Pojecia funkcji okresowych i prawie okresowych sa pierwotne w stosunku
do definicji szeregéw czasowych okresowo i prawie okresowo skorelowanych
w szerszym sensie. Po raz pierwszy klase szeregéw czasowych okresowo sko-
relowanych (ang. periodically correlated) zdefiniowal Gladyshev (1961). Szeregi
czasowe okresowo skorelowane oraz odpowiednio prawie okresowo skorelo-
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wane nazywane sa tez szeregami cyklostacjonarnymi, lub prawie cyklostacjo-
narnymi (ang. cyclostationary time series oraz odpowiednio almost cyclostationary
time series); por. Gardner i inni (2006). Rozwazmy szereg czasowy {X,:t€Z}
o funkcji wartosci oczekiwanej u(f)=E(X,) < oraz funkcji autokowariancji
B(t,7)=cov(X,,X,,,;) <> gdzie t, t€Z. WprowadZmy definicj¢ szeregéw czaso-
wych okresowo skorelowanych.

Definicja (Gladyshev 1961): Mdwimy, ze szereg czasowy {X,:tEZ} jest okresowo
skorelowany w sensie szerszym (w skrdcie OS) z okresem réwnym T, jesli dla kazdego
T € Z funkcje u(t) oraz B(t,7) sq funkcjami okresowymi zmiennej catkowitoliczbowej t
z okresem rownym T.

Aby zdefiniowa¢ klase szeregéw czasowych prawie okresowo skorelowanych
w sensie szerszym podamy najpierw definicje funkcji prawie okresowej,
zaczerpnieta z monografii Corduneanu (1989).

Definicja (Corduneanu 1989): Funkcje zmiennej catkowitej f: Z— R nazywamy prawie
okresowg, jesli dla dowolnego £>0 istnieje liczba calkowita N,, taka ze w kazdym zbiorze
N, — elementowym kolejnych liczb catkowitych istnieje taka liczba p, dla ktdrej zachodzi:

§glz>\f(t+p)—f(t)|< E.

Kazda funkcja okresowa o okresie rownym T jest rowniez funkcja prawie okre-
sowa. Rodzina funkcji prawie okresowych jest zamknieta ze wzgledu na opera-
cje dodawania oraz iloczynu; por. Corduneanu (1989). Funkcje prawie okresowe
stanowig topologiczne domkniecie rodziny funkcji okresowych. Oznacza to,
ze kazda funkcje prawie okresowg mozna przybliza¢ z dowolna dokladnoscia
pewna funkcja okresowa. Podstawowa wlasnoscia funkcji prawie okresowej
f:Z—R jest fakt, iz granica
t,+n

limt > A

nmen, 2 to+1
istnieje i nie zalezy od wartosci parametru catkowitoliczbowego t#j,; por. Cor-
duneanu 1989. Granice tg nazywamy wartodcig Srednig funkcji prawie okre-
sowej. Wlasnos¢ ta jest dalej wykorzystywana w budowie metod w estymacji
parametréw utozsamianych z czestotliwo$ciami odpowiedzialnymi za wahania
cykliczne.

Definicja klasy szeregéw czasowych prawie okresowo skorelowanych jest
zatem naturalnym uogoélnieniem definicji klasy szeregéw czasowych okreso-
wo skorelowanych. W szerszej z definicji klasie proceséw warto$¢ oczekiwana
i kowariancje sg opisane funkcjami prawie okresowymi. Méwi o tym ponizsza
definicja.
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Definicja: Mdwimy, ze szereg czasowy {X;:t€Z} jest prawie okresowo skorelowany
w sensie szerszym (w skrocie POS), jesli dla kazdego v €Z funkcje u(t) oraz B(t,7) sg
funkcjami prawie okresowymi zmiennej catkowitoliczbowej t.

Kazdy szereg czasowy stacjonarny jest rowniez okresowo skorelowany, za$
kazdy szereg czasowy okresowo skorelowany jest prawie okresowo skorelo-
wany. Aby w sposéb intuicyjny wyjasni¢ réznice pomiedzy funkcja okresowa
i prawie okresowa, rozwazmy prosty przyklad funkcji okresowej f(r) o okre-
sie rtownym T=12. Korzystajac z elementarnych wlasnosci funkcji okresowych
funkcja f ma reprezentacj¢ Fouriera postaci

T—1 )
f1) =2 b, @
k=0

gdzie b; sg liczbami zespolonymi, za$ czestotliwosci w, sa réwne w;=2kn/T
dla £=0,1,...,7-1. Charakterystyczng wlasnoscia funkcji okresowej jest to, ze
w reprezentacji (1) czestotliwosci wy, sa Scisle zalezne od okresu 7. Zakladajac
natomiast, ze funkcja f(r) jest funkcja prawie okresowa postaci

Ab)= Z byet, @)

zakladamy jedynie, ze w; sa liczbami z przedziatu [0,27), za$ K jest dowolng
liczba naturalng i nie narzucamy funkcyjnej relacji pomiedzy tymi charakte-
rystykami spektrum.

W dalszej kolejnosci przedstawiono reprezentacje funkcji wartosci oczeki-
wanej i autokowariancji w postaci szeregéw Fouriera:

() 3 my)e™,

e 3)
B(1,T) :1621:\1 a(A.T)e™ (4)

gdzie wspolczynniki m(y) oraz a(4,7) sa réwne odpowiednio:

n

Zasadniczym rezultatem, ktoéry umozliwia zbudowanie narzedzi staty-
stycznych w identyfikacji istotnych czestotliwosci opisujacych wartos¢ ocze-
kiwang procesu jest spostrzezenie, ze zbiory W={y €[0,27):m(y)#0} oraz
A ={A<[02m):a(A,7)#0} sa przeliczalne; por. Corduneanu (1989). Jesli szereg
czasowy jest okresowo skorelowany, wtedy reprezentacje (3) oraz (4) staja sie
roéwnosciami, za$ zbiory W oraz A, sa zawarte w zbiorze {2kw/T:k=0,1,...,T-1}
gdzie T jest dtugoscig okresu.
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Punktem wyjscia w klasycznej analizie cykli, szczegdlnie rozwinietych
w zakresie badan koniunktury, jest zaloZenie o stacjonarnosci wyodrebnionych
wahan utozsamianych z wahaniami aktywnosci gospodarczej. Zalozenie to
nie jest jednak w wiekszosci przypadkéw weryfikowane, poza zastosowaniem
testow pierwiastka jednostkowego. Warunek stacjonarnosci tych wahan jest
rownowazny z warunkiem, iz mamy do czynienia ze szczegélnym przypad-
kiem procesu prawie okresowo skorelowanego, dla ktérego zachodzg réwnosci:
WY={0} oraz A={0}. Rbwnosci te nie musza by¢ jednak uzasadnione, zwazywszy
na liczne przypadki modelowania makroekonomicznych szeregéw czasowych
zawierajacych komponent utozsamiany z wahaniami aktywnosci gospodar-
czej przy zastosowaniu modeli o niestacjonarnej, okresowej strukturze funkcji
autokowariancji (patrz dla przykladu: Franses i Paap (2004)). Proponowane
podejscie do badania wahan aktywnosci gospodarczej stanowi zatem uogélnie-
nie, w ramach ktoérego jest mozliwe testowanie przyjmowanego powszechnie
zalozenia o stacjonarnosci. W proponowanym podejsciu modelowanie wahan
cyklicznych odbywa si¢ zatem przy stabszych zatozeniach. Zaklada si¢ bowiem,
ze podstawowe wlasnosci wahan cyklicznych takie jak: dlugos¢ wahan, ampli-
tuda, ich asymetria oraz faza, moga by¢ modelowane poprzez parametry dys-
kretnego spektrum szeregu czasowego POS. Korzystajac z podstawowej repre-
zentacji Fouriera funkcji wartosci oczekiwanej szeregu czasowego POS pewne
czestotliwosci w tej reprezentacji beda utozsamiane z interpretowalnymi na
gruncie ekonomicznym wahaniami cyklicznymi, inne za$ za wahania sezo-
nowe. Prawie okresowos¢ funkcji wartosci oczekiwanej szeregéw czasowych
POS moze przyczynic¢ sie do lepszego (w sensie dopasowania empirycznego
modelu do danych) opisu cech wahan aktywnosci gospodarcze;j.

Niech {P,:t€Z} bedzie obserwowanym szeregiem czasowym. Dla ustalenia
uwagi koncentrujemy sie na szeregach obserwowanych z czestotliwoscig
miesieczna?. Zakladamy, ze {P,:t<€Z} to szereg czasowy o skoficzonej bezwa-
runkowej wartosci oczekiwanej, dla dowolnej chwili czasowej ¢ €Z. Réwnanie
modelu opiera sie o zalozenie, ze funkcja wartosci oczekiwanej up(t)=E(P,)
jest suma funkgcji f(z,f) argumentu r€Z i parametru € R* oraz funkcji prawie
okresowej:

g(r)= 2, mp(y)e”

WE‘PP

argumentu t€Z, gdzie W C[0,21). Rbwnanie modelu ma zatem postaé

up(1) = f(t.B) +g(1) = ft.B)+ 3 mp(y)e", (5)

ve¥,
Dla zbioru W, stosujemy mnaturalng reprezentacje postaci
Wp=Wp, UWp,, U Wy, gdzie zbiér Wp; to zbidr zawierajacy czestotliwosci

2 Analogicznie mozna rozwazaé szereg czasowy w ujeciu kwartalnym lub innym.
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utozsamiane z czestotliwo$ciami odpowiedzialnymi za interpretowalne waha-
nia cykliczne, zbiér Wp, to zbiér czestotliwosci odpowiedzialnych za wahania
sezonowe, za$ zbior Wp3 to zbidr pozostalych czestotliwosci. Do zbioru Wp
zaliczamy takie czestotliwosci, ktore odpowiadajg cyklom o dlugosci od péitora
roku do nieskoniczonosci?, co oznacza, ze Wp; N (0,0.35)=Wp .

Zbiér Wp | zawiera zatem czestotliwosdci bedgce obiektem zainteresowania.
Zbiér Wp, utozsamiamy z przecigciem zbioru W, ze zbiorem czgstotliwosci
{2kmw/T:k=1,2,...,T-1}, gdzie T to liczba obserwacji badanego szeregu w roku.
Natomiast, zbiér Wy, zawiera pozostale czestotliwosci, np. te odpowiedzialne
za interakcje wahan sezonowych i wahan cyklicznych utozsamianych z waha-
niami spowodowanymi zmianami w koniunkturze gospodarczej.

W rozwazaniach bedziemy przyjmowag, ze funkcja f(t,8) jest wielomianem
stopnia co najwyzej drugiego, czyli f(t,8)=fy + Bt + ...+ f,t?, gdzie p<2. Wartos¢
parametru p bedzie przyjmowana w zaleznosci od wskaznika makroekonomicz-
nego jako 1 lub 2, po obserwacji graficznej realizacji pierwszych lub drugich
réznic rozwazanego szeregu czasowego. Zaznaczmy, iz funkcja f{(z, ) moze nie
zawiera¢ wyrazu wolnego, poniewaz wyraz wolny jest naturalnym wyrazem
szeregu trygonometrycznego g(?).

Ponizej oméwiono procedure identyfikacji i estymacji parametréw modelu
(przedstawiony w postaci algorytmu skladajacego sie z czterech etapéw).

Etap 1. Oslabienie wahan sezonowych

Zwazywszy na fakt, ze w wigkszosci miesiecznych wskaznikéw makroekono-
micznych obecne sa wahania sezonowe spowodowane zmianami pér roku,
oczywiste wydaje sie¢ by¢ spostrzezenie, ze Wp N {2kn/12:k=1,2,...,11} 2, co
oznacza ze zbiér Wp zawiera pewne czestotliwosci odpowiedzialne za waha-
nia sezonowe. Identyfikacja parametréw modelu utozsamianych z wahaniami
sezonowymi nie jest kluczowym celem podczas badan nad aktywnoscia gospo-
darcza. Chcac wyeliminowa¢ wahania sezonowe oraz jednocze$nie wzmocnic
wahania koniunkturalne bedziemy stosowac dla rozwazanego wskaznika filtr
z rodziny scentrowanej Sredniej ruchomej. Jedng z mozliwosci jest wspomniany
juz operator typu 2x12MA (patrz: Makridakis i inni (1998), Brockwell i Davis
(2002)). Dziatajac operatorem 2x12MA otrzymujemy szereg czasowy {Y,:t €Z} dla
ktorego Y,=L,,15(B)P,, gdzie Ly, »(B)=(B%+2B>+...+2B'+2+2B+...+2B%+ B%)/24
za$ BkP,=P, ; dla dowolnych calkowitoliczbowych wartosci czasu ¢ i przesunie-
cia k. Zauwazmy, ze dla szeregu czasowego {Y,:t<Z} bezwarunkowa wartosc¢
oczekiwana istnieje. Funkcje bezwarunkowej wartosci oczekiwanej szeregu
czasowego {Y,:t<Z} mozna zapisa¢ w nastepujacej postaci:

uy (1) = E(Y) = Bo +B1[+ +BPZP + 2 my(l//)eiw,
) vev,

3 Nie wszystkie czestotliwosci z tego zbioru utozsamiamy z wahaniami aktywnoéci gospodarczej.
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gdzie Wy N {2kn/12:k=1,2,...,11} = oraz Wy=Wp\{2kw/12:k=1,2,...,11}. Ozna-
cza to, ze szereg czasowy {Y;:1€Z} zawiera te same czestotliwosci w zbiorze
Wy co szereg czasowy {P,:t€Z} w zbiorze Wp, po odjeciu czestotliwosci odpo-
wiedzianych za wahania sezonowe. Dodatkowo, dla wspétczynnikéw mp(y)
oraz my(y) zachodzi zaleznos¢:

my (l//) =Ly (eiiw)mP(w)-

Dla wspdlczynnikéw S oraz B, otrzymujemy B;= 8, dla k=p oraz k=p—1, co
oznacza, ze dla p=0 oraz p=1 wspoélczynniki wielomianéw sie¢ nie zmieniaja.
W przypadku, gdy p=2 zmienia sie jedynie wyraz wolny wielomianu.

Etap 1 bedzie wykonywany dla wszystkich rozwazanych wskaZnikéw
makroekonomicznych podczas analizy cyklicznosci koniunkturalnej bez wzgle-
du na uzasadnienie obecnosci wahan sezonowych. Powodem sa wiasnosci jakie
posiada filtr 2x12MA, po zastosowaniu ktérego wahania przypadkowe zostajq
ostabione, co ulatwi kolejne etapy analizy.

Etap 2. Eliminacja trendu

Kolejnym krokiem, ktéry proponujemy w algorytmie identyfikacji czestotli-
wosci zbioru Wp w reprezentacji (5) jest zastosowanie operatora eliminujacego
ewentualny trend z szeregu czasowego {P,:t<Z}. Przypomnijmy, ze w pracy
rozwazamy jedynie przypadek, w ktérym funkgcja f{z, B) jest wielomianem stop-
nia p, gdzie p=<2. Rozwazymy zatem dwa przypadki.

Przypadek 1. Niech p=1. Stosujac operator L;(B)=(1-B) dla szeregu cza-
sowego $redniej ruchomej otrzymujemy szereg czasowy {X,:1€Z} postaci
X,=L(B)Y,=Y;—Y,_=(P6—Prs+P5—P,7)/24. Warto$¢ oczekiwana dla szeregu
czasowego {X,:tEZ} istnieje i jest funkcja prawie okresowa dang wzorem:

Ux(1)=B+ > my(y)e"

WEW}

gdzie Wy=Wp\{2kn/12:k=0.1,2,...,11}. Dodatkowo:

my () =L (e)my(y) =L, (™) Ly, (e )m, ().
oraz Wy N (0,0.35)=Wp ;. Nalezy zwréci¢ uwage, iz warto$¢ oczekiwana szeregu
czasowego {X,:1€Z} jest funkcjg prawie okresowg, ktérg mozna identyfikowaé

z dynamika zmian szeregu czasowego {P,:t<Z}.

Przypadek 2. Dla p=2 stosujemy operator L,(B)=(1-B)>. W ten sposéb otrzy-
mujemy szereg X,=(1-B) (P,.¢—P,_¢+ P;s—P;7)/24 0 wartosci oczekiwanej postaci:
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p()= By + X mx(‘l/)eiw,

WE‘II)(

gdzie my ()= L,(e™)m,(y)=L,(e™¥)L,y,(e™)m,(w),
Wy=Wp\{2kn/12:k=0,1,2,...,11}. Analogicznie jak w przypadku, gdy p=1 otrzy-
mujemy Wy N (0,0.35)=%p,.

W tym miejscu warto wyjasni¢, dlaczego przed przystapieniem do wyzna-
czania pierwszych lub drugich réznic nie wykonujemy znanych w literaturze
testow pierwiastka jednostkowego ADF (Augmented Dickey—Fuller). Powodem
jest brak w literaturze uzasadnienia dla stosowania testu ADF w przypadku
gdy zakladamy, ze warto$¢ oczekiwana rozwazanego szeregu czasowego zalezy
od wartosci nietrywialnej funkcji prawie okresowej. Operacja réznicowania,
ktora jest wykonywana w Etapie 2 jest postrzegana w kategoriach filtru, dzieki
ktéremu wyeliminowany zostanie ewentualny skladnik trendu liniowego, badz
trendu stochastycznego. Nieuzasadnione stosowanie filtru réznicowania nie
powoduje bowiem utraty zadnych informacji (z formalnego punktu widzenia)
o czestotliwosciach utozsamianych z cyklicznymi zmianami majacymi uzasad-
nienie ekonomiczne.

Etap 3. Identyfikacja i estymacja czestotliwosci

Identyfikacja i estymacja czestotliwosci w zbiorze W, dla szeregu czasowego
{P;:t€Z} sprowadza sie zatem do ich identyfikacji na podstawie realizacji sze-
regu czasowego {X,:t€Z}. W literaturze dotyczacej analizy wahan aktywnosci
gospodarczej znalez¢ mozna rowniez przyklady zastosowania szeregéw Fourie-
ra jako metody aproksymacji funkgcji trendu. W monografii Milas i inni (2006)
rozwazono model ze zmiennym w czasie wyrazem wolnym, ktéry aproksymo-
wano przy zastosowaniu szeregéw Fouriera. Podejécie to jest jednak nieco inne
od tego, gdzie analiza fourierowska jest stosowana w celu identyfikacji i esty-
magcji parametréw mogacych mie¢ wplyw na obraz wahan koniunkturalnych.
Funkcja trendu nie podlega za$ estymacji, jak to mialo miejsce w przypadku
wynikéw zawartych w Milas i inni (2006).

Na potrzeby dalszego rozumowania sformulujemy dodatkowe zalozenie
dotyczace szeregu czasowego {X,:t<Z}. ZalozZenie to umozliwia identyfikacje
czestotliwosci zbioru Wp szeregu czasowego {Y;:t€Z} na podstawie realizacji
szeregu czasowego {X,:t<€Z}. Przyjmijmy zatem, ze szereg czasowy {X,:t€Z}
jest szeregiem czasowym POS, co oznacza, ze charakteryzuje si¢ rOwniez prawie
okresowa funkcja autokowariancji. Zalozenie to jest konieczne w celu identyfi-
kacji czestotliwosci zbioru Wp metoda podprébkowania. Nie nalezy oceniaé tego
zalozZenia jako nazbyt restrykcyjnego, poniewaz szereg ten powstal w wyniku
zastosowania operatora réznicowania i operatora Sredniej ruchomej dla pier-
wotnych danych. Dodatkowo w wielu cytowanych wczeéniej artykutach oraz
monografiach dotyczacych analizy wskaznikéw makroekonomicznych (patrz
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dla przykladu: Parzen i Pagano (1979), Osborn i Smith (1989), Franses i Boswijk
(1996), Franses (1996), Franses i Ooms (1997), Franses i Dijk (2005)) przyjmuje
sie nieco silniejsze zalozenia o okresowej strukturze funkcji autokowariancji.
W celu identyfikacji parametrow podlegajacych wnioskowaniu w zbiorze
W, stosujemy statystyke testowa II,({w}) = v/n|?, (y)| oraz odpowiadajace
wartosci krytyczne g, ,(0.99%) dla szeregu {X,:t<Z}. Przypomnijmy, ze staty-
styka testowa IL, ({y'}) moze by¢ identyfikowana z wartosciq statystyki testowej
II,{y}) = f| (W)l opartej na probie {X,-X,, X,-X,, ..., X,—X,}, gdzie X, jest
$rednia z proby {X;, X,, ..., X,,}. Wartosc¢ krytyczna jest obhczana wedlug formuly:

g (1-a)=inf{x:G¥ (x)=1-a},
ktéra wykorzystuje posta¢ dystrybuanty empirycznej uzyskanej na podstawie
podprobek:
—b+
Ay} "[fl,b R
G W= 2 14 (W)=, (y)) < x}

oraz zestandaryzowang wersje estymatora wspolczynnika Fouriera skojarzonego
z wybrang czestotliwoscia y:
t+b—1
) =L Y (= Xe ™,

1
b

~.

W analizach przyjmujemy, iz b=2.5v/n. Wartoci statystyki testowej wraz
z warto$ciami krytycznymi wyznaczamy dla czestotliwosdci y z dyskretnego
zbioru* zawartego w przedziale (0,0.35). Jesli wartos¢ statystyki testowej prze-
kracza wartos¢ krytyczng na pewnym przedziale 7 < (0,0.35), wtedy zakladamy,
ze w przedziale tym zawarta jest czestotliwosci ze zbioru Wp,;. W kolejnym
kroku dokonujemy estymacji nieznanej czestotliwosci.

Powyzsze podejscie do estymacji, ktére wykorzystuje procedure podprob-
kowania umozliwia weryfikacje hipotezy zerowej wedlug nastepujacego pro-
blemu testowania

Hy y &Y,
H: ye¥,,, (6)
ktory jest rtownowazny ponizszemu problemowi testowania:
Hy: [m(y)[=0 )
Hy: |m(y)|#0.

Odrzucenie hipotezy zerowej w problemie (7) interpretowac nalezy jako istnie-
nie empirycznych przeslanek, ze amplituda skojarzona z poszczegdlng warto-

4 Zbior ten zostanie tak dobrany aby jego licznos¢ byla kilkakrotnie wieksza od licznosci préby.
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Scig czestotliwosci y € (0,27], bedaca przedmiotem testowania, jest niezerowa.
Czestos¢ v € (0,271] opisuje wtedy bezwarunkowg warto$¢ oczekiwang procesu
{P,:t€”Z}.

Etap 4. Wyodrebnienie cyklu filtrem Hodricka i Prescotta

W tym kroku dokonywany jest wybdr parametru filtracji metoda Hodricka
i Prescotta, tak aby poprawnie wyodrebni¢ wahania bedace obiektem zainte-
resowania. Poprzez filtr HP bedziemy rozumie¢ filtr (wyodrebniajacy wahania
cykliczne) postaci: L(B) = ;":_maij =1-1/1+A1=-B1-B"), gdzie filtr
1-L(B) jest filtrem wyodrebniajacym dlugookresowa Sciezke wzrostu lub spad-
ku (trend).

W zastosowaniach empirycznych metody filtracji zaproponowanej przez
Hodricka i Prescotta szczeg6lnie waznym jest wlasciwy dobér parametru wygla-
dzajacego A. Zmiana parametru A dla danych wplywa na gladkos$¢ wyodreb-
nionej linii trendu. Im wigksza warto$¢ parametru 4, tym gladsza linia trendu,
a przez to wyodrebnione wahania (bedace réznica pomiedzy danymi a war-
todciami z linii trendu) zawieraja cykle o wiekszej dlugosci. Algorytm doboru
parametru wygtadzajacego A w zaleznosci od dtugosci cykli bedgcych obiektem
zainteresowania zaprezentowano w pracy Maravall i del Rio (2001). W pracy
tej przytoczono formule na wartoé¢ parametru A jako funkcje czestotliwosci
w, postaci

A =[4(1 = cos(wy)’]". (®)

Czestotliwos¢ wy mozna interpretowac jako dolna granice czestotliwosci beda-
cych przedmiotem zainteresowania. Ustalenie w,, ktoére dotychczas w literaturze
odbywalo sie arbitralnie, cisle determinowato cechy morfologiczne uzyskanych
estymatoréw cyklu. Na mocy konstrukcji warto$¢ parametru 4 moze by¢ inter-
pretowana jako wartos¢, dla ktorej, po zastosowaniu filtra HD wzmocnione
zostang wahania o korespondujacych czestotliwosciach powyzej wartosdci wy,
za$ oslabieniu wahania o korespondujacych czestotliwosciach ponizej warto-
Sci wy. Taka interpretacja jest mozliwa poprzez wykazanie, iz filtr HP mozna
otrzymac jako szczegélny przypadek filtra Butterwortha; por. Gémez (1999),
Gomez (2001).

Proponowane w niniejszym opracowaniu podejscie sprowadza sie do zde-
terminowania parametru wygladzania 4 warto$ciami istotnych statystycznie
czestotliwosci zidentyfikowanych w etapie 3. algorytmu. Parametr wygladzania
dobieramy zatem tak, aby ostabi¢ wahania nie bedace efektem swoistych zmian
cyklicznych a jednocze$nie wzmocni¢ wahania, ktére uzyskuja empiryczne
wsparcie. Dobér parametru A staje sie w konsekwencji procedura statystyczna,
o wlasnosciach asymptotycznych, za$ nie jest jak dotychczas czysto arbitralng
decyzja.
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3. ETAPY ANALIZ EMPIRYCZNYCH

W tej czesci artykulu przedstawiono wyniki analiz empirycznych. W pierw-
szej kolejnosci przytoczono w celach poréwnawczych gléwne tezy z artykutu
Lenart i Pipien (2015). Czesci 3.2 oraz 3.3 zawierajq kolejno: wyniki analiz cykli
kredytowych dla Wegier i Czech oraz analize cyklu kredytowego w ramach
kategorii kredytéw dla Polski.

3.1. Cykl kredytowy i cykl na rynku akcji — Polska na tle USA i UK

W celu analiz cech cykli finansowych dla polskiej gospodarki w pierwszej kolej-
nosci poréwnano je z rezultatami odpowiadajacymi gospodarkom rozwinigtym.
Dla przykiadu wybrano gospodarke USA i Wielkiej Brytanii. W niniejszej czesci
omawiamy wyniki badan nad cyklem kredytowym i cyklem na rynku akgji.
Analizowane szeregi czasowe w przypadku Polski sa relatywnie krétsze od
tych dostepnych dla USA, jednak wnioskowanie statystyczne o cechach cyklu
umozliwilo zwrécenie uwagi na pewne zasadnicze réznice.

Analizie poddano miesieczne szeregi czasowe kredytu w okresie od stycznia
1947 do pazdziernika 2014 (814 obserwacji) w przypadku USA, od lipca 1996
do pazdziernika 2014 (220 obserwacji) w przypadku Wielkiej Brytanii oraz od
grudnia 1996 do pazdziernika 2014 (215 obserwacji) w przypadku Polski. Jako
miesieczne szeregi czasowe opisujace sytuacje na rynku akcji przyjeto indeksy
MSCI, w okresie od grudnia 1969 do listopada 2014 w przypadku USA i Wielkiej
Brytanii (540 obserwacji) oraz od stycznia 1995 do listopada 2014 (228 obser-
wacji) w przypadku Polski. Uzyskane rezultaty o cyklicznej naturze badanych
szeregdw konfrontowane sg z empirycznymi cechami cyklu koniunkturalnego.
W tym przypadku rozwazamy miesieczne wartosci produkcji przemystowej
w kazdym z krajow w tym samym okresie czasu.

Na Rysunku 1 przedstawiono rezultaty testu podprébkowego wykorzysta-
nego w celu weryfikacji hipotezy Hy w problemie (7) w przypadku dziewieciu
miesiecznych szeregéw czasowych opisujacych wahania w kredycie, akcjach
i produkgji (odpowiednio pierwszy, drugi i trzeci wiersz), dla USA (pierwsza
kolumna), Wielkiej Brytanii (druga kolumna) i Polski (trzecia kolumna). Na
rysunkach przedstawiono przebieg statystyki testowej (linia ciagla) obliczonej
dla cykli dtuzszych niz jeden i p6t roku oraz wartosci krytyczne na poziomie
istotnosci a=0.1, 0.05 i 0.01 (linie przerywane). Bardzo zmienny przebieg war-
todci statystyki testowej obserwowany gdy zmieniamy warto$¢ czestotliwosci
bedacej przedmiotem testowania, powoduje, iz wnioskowanie o statystycznie
istotnych czestotliwosciach jest trudne. Klasyczna analiza, z wykorzystaniem
spektrum ciaglego procesu, bazujaca na jakoSciowej ocenie ,waznosci” danej
czestotliwosci w spektrum jedynie na podstawie wartosci amplitudy skojarzonej
z tg czestotliwoscig, moze prowadzi¢ do blednych konkluzji. Uzyskane rezultaty
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wskazuja, ze statystyka testowa przekracza wartosci krytyczne jedynie w kilku
przypadkach wartosci czestotliwosci y € (0,271]. Poréwnujac obszary, w ktérych
statystyka testowa przekracza wartosci krytyczne w przypadku szeregu czaso-
wego agregatu kredytowego oraz produkcji przemystowej, mozna stwierdzic,
ze komponent cykliczny w kredycie ma okres znacznie dluzszy niz analogiczny
komponent w szeregu produkcji przemystowej.

Kredyt

USA
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0,00
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0,02
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0,16 -
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Polska

13969 46 35 28 23 20 17 15

Produkcja

0,00

13969 4,6 35 28 23 20 1,7 15

0,02

0,00

Wielka Brytania

13969 46 35 28 23 20 1,7 15

Polska

13969 46 35 28 23 20 1,7 15

Zrédlo: Lenart i Pipien (2015).

Rysunek 1. Statystyki testowe (linia ciagta) oraz wyznaczone metoda podprébkowania
wartosci krytyczne a=0.1, 0.05 i 0.01 wykorzystywane w tescie (7) — linia przerywana
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Oznacza to, ze cykliczne przemiany w kredycie nastepuja znacznie wol-
niej niz w koniunkturze gospodarczej. Cykl na rynku akcji ma nature nie-
regularna, poniewaz zbidr statystycznie istotnych czestosci jest wiekszy niz
w przypadku kredytu i produkcji. Dodatkowo statystyka testowa przekracza
wartosci krytyczne dla czestosci o zblizonych wartosciach. Jednak podobnie jak
w agregacie kredytu uzyskujemy istotnos¢ statystyczna dla wartosci czestosci
odpowiadajacych okresom diuzszym niz w przypadku produkcji. Dodatkowo,
dane opowiadaja sie za statystyczng istotnoscig czestosci odpowiadajacej rela-
tywnie kréotkim okresom 2-3 lat.

Tabela 1

Dlugosci cyklu (w latach) odpowiadajace statystycznie istotnym (na poziomie istotnosci a=0.02)
czestosciom uzyskanym w procedurze testowania (7)

Kredyt Akcje Produkcja
USA 18.5; 9.3 2.1; 3.5, 7.6 8.8, 2.5
Wielka Brytania 23.8 6.7; 3.4; 2.9; 2.1 41.7; 9.3; 5.7
Polska 9.8 8.3; 3.5, 1.9 10.4; 3.5; 2.0

Zrédlo: Lenart i Pipien (2015).

W Tabeli 1 zamieszczono wartosci okresow cyklow, ktére odpowiadajg sta-
tystycznie istotnym czestotliwosciom, na poziomie istotnosci a=0.01. Analizy
w przypadku kredytu dla USA i Wielkiej Brytanii potwierdzaja opisywane
wczeéniej w literaturze empiryczne cechy cyklu. Dane wskazuja, ze cykl kre-
dytowy trwa dluzej niz cykl koniunkturalny i w przypadku USA moze by¢
opisany przez dwie czestotliwosci odpowiadajace okresowi 9.3 i 18.5 lat, za$
w przypadku Wielkiej Brytanii uzyskano nawet diuzszy okres trwania, wiekszy
niz 23 lata. W przypadku Polski cykliczne fluktuacje w kredycie maja znacz-
nie krétszy okres, bo opisywany przez komponent o okresie nieco krétszym
niz 10 lat. Ten rezultat wyraznie odréznia przypadek Polski od rozwinietych
gospodarek. Jednak taki okres trwania cyklu kredytowego jest nadal znacznie
dluzszy niz cykl produkcji, przyjmowany na poziomie okolo 3.5 do 4 lat dla
polskiej gospodarki.

Komponent cykliczny na rynku akcji ma nature bardzo nieregularna. Pro-
cedura identyfikuje bardzo wiele statystycznie istotnych czestotliwosci o zblizo-
nych wartosciach. W przypadku USA i Polski uzyskano trzy istotne statystycz-
nie wartodci, za§ w przypadku Wielkiej Brytanii nawet cztery. Wnioskowanie
w przypadku Polski jest jednak inne, poniewaz czestosci odpowiadajg okresom
cyklu podobnym do tych otrzymanych dla produkcji przemystowej. Oznacza
to, ze w przypadku USA i Wielkiej Brytanii, procesy cykliczne zachodzace na
bardzo rozwinietych i innowacyjnych rynkach finansowych, moga mie¢ slaby
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zwigzek z analogicznymi procesami zachodzgcymi w koniunkturze. Rezultaty
i interpretacje w przypadku rynku akcji nalezy przyja¢ z duzg ostroznoscia.
Procedura, w $wietle hipotez efektywnego funkcjonowania rynkéw akcji, moze
wskazywa¢ na cykle pozorne.

Na podstawie procedur testowania statystycznie istotnych czestotliwosci
uzyskano komponenty cykliczne metoda filtrowania. W analizach wykorzysta-
no, zgodnie z algorytmem opisanym w rozdziale 2 algorytmie, filtr HP z para-
metrem wygladzania Scisle zwigzanym z istotnymi czestoSciami. Na Rysunku 2
przedstawiono przebieg komponentéw cyklicznych w analizowanych dziewie-
ciu szeregach czasowych z przyjetym parametrem wygladzania odpowiadaja-
cym okresowi 10 lat (linia ciggla) oraz 15, 20 i 25 lat (linie przerywane). Wartosci
komponentu cyklicznego przyjeto jako odchylenia od dlugookresowego trendu
wyrazone w procentach. Otrzymane rézne alternatywne przebiegi filtrowanych
odchylen od trendu maja na celu wskaza¢ zaréwno przyblizony ksztalt kompo-
nentu cyklicznego (dla parametru wygtadzania bliskiego warto$ci okresu czasu
statystycznie istotnej czestotliwosci) i dodatkowo jego wrazliwos¢ ze wzgledu
na zmiany w warto$ciach parametru wygladzania filtru HP W przypadku Polski
wyraznie wida¢ regularne zmiany cykliczne dla kredytu, wskazujace na istnie-
nie dwoéch faz ekspansji (wystepujacych po 2000 roku i okoto roku 2009) oraz
dwoch faz recesji (2006 i 2014). Komponenty cykliczne uzyskane w przypadku
USA i Wielkiej Brytanii sa o wiele bardziej nieregularne. Dodatkowo amplituda
komponentu cyklicznego w kredycie nie jest jednoznacznie zidentyfikowana
w kazdym z krajow i w okresach dolnego i gérnego punktu zwrotnego cyklu
moze sie r6zni¢ znaczaco jesli zmieni si¢ wartosci parametru wygltadzania HP.

Na przykiad w przypadku Polski, ujemne odchylenia od diugookresowego
trendu w okresie 2005-2006 moze by¢ rzedu -11% (parametr HP ustalony na
10 lat) do przeszio —19%, jesli parametr HP odpowiada okresowi 25 lat, a wiec
przyblizonej referencyjnej wartosci dla cyklu finansowego, ktéra sugeruje Borio
(2012) i inni. W przypadku gérnego punktu zwrotnego w 2009 roku dodatnie
odchylenie od dlugookresowego trendu moze przyjmowaé wartosci od 12%,
dla parametru HP odpowiadajacemu 10 lat, do 19% (parametr HP przyjeto
na 25 lat). Analizy kredytu w USA i Wielkiej Brytanii wskazuja na podobna
wrazliwo$¢ odchylenia od dlugookresowego trendu ze wzgledu na zmiany
w parametrze wygladzania HP. Gérny punkt zwrotny w 2008 roku dla kredy-
tu w USA moze by¢ opisany przez dodatnie odchylenie od trendu wielkosci
od 5% (parametr HP ustalony na wartosci okresu 10 lat) do 10% (parametr
HP przyjety na poziomi wartosci okresu 25 lat). W przypadku Wielkiej Bryta-
nii analogiczny okres opisywany moze by¢ odchyleniem od trendu rzedu 3%
(parametr HP 10 lat) do 9% (parametr HP 25 lat).

Dolne punkty zwrotne, wystepujace po okresie recesji, takze moga sie
odchyla¢ od dlugookresowego trendu o wartosci znaczaco wrazliwe ze wzgledu
na wyboér parametru HP. Na przyklad w przypadku Polski ujemne odchylenie
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Kredyt

USA Wielka Brytania Polska

Akcje

USA

2 3 % 8 58
2 § ¥ ¥ OE ¥
5 3 08 § 8§
I

808805 9

Produkgja

USA Wielka Brytania Polska

S MVEATI=

Zrédlo: Lenart i Pipien (2015).

Rysunek 2. Przebieg komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP
z parametrem wygladzania A odpowiadajacym diugosci cyklu 10 lat (linia ciggta)
oraz 15, 20 i 25 lat (linie przerywane)

od trendu w latach 2005-2006 moze siega¢ wartoéci od -11% (parametr HP
10 lat) do -19% (parametr HP ustalony na wartosci okresu 25 lat). Analogicz-
nie w przypadku roku 2014 réznice sa podobnej skali. O ile w sytuacji analiz
kredytu dla Polski okreélenie faz i punktéw zwrotnych jest niezmiennicze ze
wzgledu na dobér parametru HE to w przypadku USA i Wielkiej Brytanii
mozna zidentyfikowac takie okresy czasu, dla ktérych odchylenie od tren-
du moze by¢ zaréwno dodatnie, jak i ujemne, w zaleznosci od doboru para-
metru HP. Oznacza to problemy z wlasciwym okre$leniem konkretnej fazy
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w tych przypadkach. Na przyklad dla Wielkiej Brytanii odchylenie od trendu
w 2014 moze by¢ wielkosci —2% (parametr HP ustalony na 10 lat) do -15% (dla
parametru HP odpowiadajgcemu okresowi 25 lat). Pierwszy przypadek moze
by¢ interpretowany jako male ujemne odchylenie od trendu, zas drugi moze
oznacza¢ wyhamowanie akcji kredytowej na duza skale. W przypadku USA
odchylenie od trendu dla parametru HP ustalonego na okresie 10 lat wskazu-
je na niewielkie dodatnie odchylenie, rzedu 2%, zas w przypadku przyjecia
wartosci parametru HP na poziomie 25 lat, odchylenie od trendu jest ujemne,
wskazujac na recesje w akcji kredytowe;j.

Cykl w szeregu czasowym MSCI dla USA i Wielkiej Brytanii, pomimo nie-
regularnego przebiegu z powodu zmiennej amplitudy, pozostaje niezmienniczy
dla r6znych wariantéw filtracji HP jedynie za wyjatkiem okresu ekspansji i gor-
nego punktu zwrotnego w latach 1999-2001. Dodatnie odchylenie od trendu
moze przyjmowac wartos$¢ od 20% (HP 10 lat) do 40% (HP 25 lat) w tym okresie.

Wobec powyzszego, uzyskanie precyzyjnych i silnie empirycznie potwier-
dzonych przez dane informacji o cyklu finansowym ogoélnie a w szczegdlno-
ci o cyklu kredytowym i cyklu na rynku akgji, nie jest fatwe. Przedstawio-
ne przyklady wyraznie wskazuja, ze dla wlasciwej oceny skali ekspansji lub
wyhamowania w cyklu, kluczowym bylo skonstruowanie metody powiazania
parametru filtru z czestodciami statystycznie istotnymi. Zgodnie z uzyskanymi
rezultatami wlasciwym wyborem wartosci parametru wygtadzania dla USA
i Wielkiej Brytanii jest taka, ktéra odpowiada okresowi 20-25 lat, co znajduje
potwierdzenie w literaturze przedmiotu; por. Borio (2012) i Drehmann (2012).
Uzyskane rezultaty wyraZznie wskazuja, ze przyjecie analogicznych wartosci
dla Polski nie jest wlasciwe i moze prowadzi¢ do blednych konkluzji co do
skali ekspansji lub wyhamowania akcji kredytowej. Dla Polski wlasciwy wybor
parametru wygltadzania w procedurze filtracji HP powinien uwzglednia¢ war-
tos¢ okresu okoto 10 lat i nie wieksza.

W dalszej kolejnosci przeprowadzono jakosSciowq analize wystepowania
wyprzedzen i opdznienh w komponentach cyklicznych w kredycie i w indeksie
MSCI wzgledem cyklu koniunkturalnego, wyznaczonego na podstawie szeregu
czasowego produkcji przemystowej. W Tabeli 2 przedstawiono korelacje z proby
pomiedzy wartosciami komponentu cyklicznego w kredycie (Corr(C,, P,,,)) lub
equity (Corr(E,, P,,,)) i produkcji, z oSmiomiesiecznym przesunieciem wstecz jak
i w przéd; to znaczy dlan = -8, -7, .., 0, 1, 2, ..., 8. Parametr wygladzania 1
przyjeto jako 10 lat dla polski, 20 lat dla USA oraz 25 lat dla Wielkiej Bryta-
nii. W klasycznej analizie cyklicznodci koniunkturalnej taka analiza stanowi
podstawy do dyskusji nad synchronizacja analizowanych cykli. Analizowane
korelacje z préby zostaly wyznaczone w dwoéch przypadkach, w pierwszym
obejmujacym caly analizowany okres oraz drugim, w ktérym wylaczone zostaty
obserwacje z okresu od marca 2008 do marca 2009. Celem prezentacji rezultatow
analizy ,lead-lag” dla dwo6ch wariantéw jest zbadanie w jaki sposoéb zaleznos¢
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dynamiczna pomiedzy wyizolowanymi komponentami cyklicznymi jest wraz-
liwa na okres czasu, w ktérym nasilit sie globalny kryzys finansowy.

W przypadku wartosci cyklu w szeregu czasowym MSCI jego biezaca
wartos¢ jest najsilniej dodatnio skorelowana z przyszla wartoscia komponen-
tu cyklicznego w produkcji. Dla USA zmiany w cyklu produkcji wyprzedzaja
zmiany w cyklu na rynku akcji o okolo cztery lata, zas dla Wielkiej Brytanii
efekt ten wynosi okolo 5-8 miesiecy. Dla Polski uzyskujemy najsilniejsza dodat-
nig korelacja pomiedzy biezacag wartoscia a wartoscia wyprzedzajaca o okoto
3 miesigce. Natura zaleznosci czasowych dla cykli w kredycie i produkcji wydaje
sie inna w trzech analizowanych przypadkach. Dla USA cykl produkcji wydaje
sie by¢ opdzniony w stosunku do cyklu kredytowego, poniewaz najsilniejsza
korelacje uzyskano w przypadku opdZnienia wynoszacego 7 miesiecy. Podobnie
w przypadku Polski, omawiane opéZnienie wynosi 8 miesiecy. Cykl kredyto-
wy dla Wielkiej Brytanii jest prawie dokladnie zsynchronizowany czasowo
z cyklem produkcji, poniewaz najsilniejsza korelacja uzyskano w przypadku
jednomiesiecznego wyprzedzenia. Powyzsze wnioski, dotyczace analiz korelacji
dla calego badanego okresu czasu, pozostajg jakoSciowo niezmiennicze, jesli
usunie sie okres nasilenia zjawisk kryzysowych od marca 2008 do 2009 roku.

3.2. Cykl kredytowy — Polska na tle regionu

Kolejnym etapem analiz empirycznych jest omdéwienie cech cyklicznosci dla
Polski na tle krajow regionu Europy Srodkowej i wschodniej. W niniejszej
czesci zaprezentowano wyniki analiz dla Czech, Polski i Wegier, skupiajac sie
na badaniu wlasnosci empirycznych cyklu kredytowego. Analizie poddano
szeregi czasowe o czestotliwosci miesiecznej agregatu kredytu w okresach, dla
Polski, od grudnia 1996 do lipca 2015 (224 obserwacje), dla Czech od stycznia
2002 do lipca 2015 (151 obserwacji) a dla Wegier od stycznia 2000 do lipca 2015
(175 obserwacji). Wybrane szeregi czasowe poddano procedurze identyfikacji
statystycznie istotnych czestotliwosci oraz ekstrakcji komponentéw cyklicznych.
Podobnie jak poprzednio uzyskane rezultaty poréwnywane sg pomiedzy kra-
jami oraz komponenty cyklu kredytowego odnoszone sg do cyklu produkgji
w kazdym kraju.

Rysunek 3 przedstawia przebieg wartosci statystyk testowych (linia cia-
gla) oraz wyznaczonych metoda podprébkowania wartosci krytycznych (linia
przerywana) na poziomie istotnosci odpowiednio a=0.1, 0.05, 0.01, ktére sa
wykorzystywane w tescie (7). W pierwszym wierszu przedstawiono wykresy
dotyczace kredytu, za§ w drugim wierszu produkcji przemystowej dla Polski
(pierwsza kolumna), Czech (druga kolumna) i Wegier (trzecia kolumna). War-
tos¢ statystyki testowej podlega silnej zmiennosci wraz ze zmianami w war-
tosci czestotliwosci poddawanej testowaniu. Jednak wyraZnie mozna dostrzec
podobiefistwo w jej przebiegu we wszystkich trzech krajach. Duza warto$¢
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statystyki testowej w spektrum w okolicach niskich wartosci czestosci oraz jej
wygasanie wraz ze zblizaniem sie do obszaréw wysokich czestosci charakte-
ryzuje fluktuacje w agregacie kredytu dla trzech rozwazanych krajéw Europy
Srodkowej i wschodniej.
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Rysunek 3. Statystyki testowe (linia ciagla) oraz wyznaczone metoda podprébkowania
wartosci krytyczne a=0.08, 0.05 i 0.02 wykorzystywane w tescie (7) — linia przerywana

Tabela 3

Dlugosci cyklu (w latach) odpowiadajace statystycznie istotnym
(na poziomie istotnosci a=0.02) czestosciom uzyskanym w procedurze testowania (7)

Kredyt Produkgja
Polska 9.8 12.8; 6.2; 3.6; 1.9
Czechy 12.8 3.4
Wegry 20.8, 2.5 3.6

Poréwnujac przebieg statystyki testowej dla kredytu z analogiczna wielko-
Scig uzyskang w przypadku produkcji przemystowej nalezy stwierdzi¢, ze cykl
w agregacie kredytu moze by¢ opisany przez znacznie nizsze czestotliwosci niz
w przypadku cyklu produkcji. W Tabeli 3 przedstawiono dlugos¢ cykli odpo-
wiadajacych statystycznie istotnym czestotliwosciom. W przypadku Polski okres
trwania cyklu w kredycie wynosi okoto 10 lat, i wynik ten pozostaje niezmien-
niczy wzgledem analiz przeprowadzonych w poprzedniej czesci dla szeregu
czasowego obserwacji do listopada 2014. Dla Czech cykl w kredycie trwa dluzej,
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poniewaz jedyna statystycznie istotna czestotliwo$¢ odpowiada okresowi nieco
mniejszemu niz 13 lat. Agregat kredytu Wegier wskazuje na dwie statystycznie
istotne czestosci. Komponent cykliczny moze by¢ w tym przypadku opisany
przez zlozenie dwoch cykli o okresach odpowiednio okoto 21 lat i 2 i p6t
roku. Skoro statystyczng istotnos$¢ uzyskala czestotliwos¢ odpowiadajgca okre-
sowi dluzszemu niz okres, z ktérego pochodza obserwacje empiryczne, wynik
w przypadku Wegier jest obarczony duza niepewnoscia i nalezy go przyjmowac
ostroznie. W rozwazanych gospodarkach cykl kredytowy trwa zatem znacznie
dtuzej niz cykl produkcji, ktéry w przypadku Czech i Wegier trwa mniej niz
4 lata. Odpowiednia statystyka testowa przekracza bowiem wartosci krytyczne
dla szeregéw produkcji przemystowej jedynie dla czestoéci odpowiadajacej okolo
3 i p6t roku. Nieregularne obserwacje od grudnia 2014 do lipca 2015 zmienily
obraz cyklicznoéci produkcji w Polsce. Uzyskujemy zatem zmiane wnioskowania
o statystycznie istotnych czestosciach, ktore odpowiadajg dla diuzszego szeregu
czasowego okresom cyklu 2 lata, okoto 3 i p6t roku, nieco ponad 6 lat i 13 lat.
Na uwage zastuguje stabilno$¢ cech cyklu kredytowego w Polsce, ktéry zaréw-
no w przypadku krétszego szeregu czasowego, analizowanego w poprzedniej
czesci, jak i obecnie dla danych do listopada 2015, wskazuje podobne cechy.

Kredyt

Polska Czechy Wegry

Produkcja przemyslowa

Polska Czechy Wegry

Rysunek 4. Przebieg komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP
z parametrem wygladzania A odpowiadajacym diugosci cyklu 5 lat (linia ciagta)
oraz 10, 15 i 20 lat (linie przerywane)
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Na podstawie procedur testowania statystycznie istotnych czestotliwosci,
podobnie jak w poprzedniej czesci, uzyskano komponenty cykliczne metoda
filtrowania. W analizach wykorzystujemy filtr HP z parametrem wygladzania
Scisle zwigzanym z istotnymi czesto$ciami. Rysunek 4 przedstawia przebieg
komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP z parametrem
wygladzania 4 odpowiadajagcym dlugosci cyklu 5 lat (linia ciggta) oraz 10, 15
i 20 lat (linie przerywane). Skala ekspansji kredytowe w Czechach w 2008-2009
roku jest wrazliwa na wybor parametru HE Gérny punkt zwrotny pod koniec
2009 roku moze by¢ opisany poprzez odchylenie od trendu rzedu 3% (parametr
HP ustalony na 5 lat) do 18% (parametr HP ustalony na 20 lat). Oprécz bardzo
nieregularnego przebiegu komponentu cyklicznego w przypadku Wegier, odchy-
lenie od trendu takze jest bardzo wrazliwe na dobdr parametru HP. Podobnie
jak w przypadku Polski i Czech, obraz ekspansji kredytowej i gérnego punktu
zwrotnego wyznaczajacego przejscie do fazy wyhamowania, jest r6zny i wlasciwe
okreslenie skali odchylenia od dlugookresowego trendu wymaga przeprowadze-
nia omawianych wyzej testow istotnosci. Gérny punkt zwrotny moze by¢ opisany
przez odchylenie od trendu rzedu 20% do wartosci nawet mniejszej od 3%.

Analizujac fazy wyhamowania i recesji mozna wysnu¢ podobne konkluzje.
W przypadku Polski dolny punkt zwrotny w latach 2005-2006 moze by¢ opisany
przed odchylenie od trendu rzedu 2.5% (parametr HP ustalony na wartosci 5 lat)
do 19% (parametr HP ustalony na wartosci 20 lat). W roku 2014 odchylenie od
trendu moze si¢ tez r6zni¢ znaczgco dla réznych wartoéci parametru wygladzania.

Uzyskane rezultaty wyraZznie wskazuja na klopoty w wiasciwg identyfi-
kacja faz cyklu, gdy parametr wygladzania odpowiada diugosci cyklu okoto
5 lat, a wiec wartosci nieco wigkszej niz odpowiadajgca cyklowi produkcji.
Uzyskana na drodze estymacji wartos¢ 10 lat dla Polski stanowi kompromis,
ktéry umozliwia identyfikacje faz i jednocze$nie oszacowanie skali ekspan-
sji lub wyhamowania w akcji kredytowej. Przyjecie, ze cykl kredytowy moze
trwac dluzej, co wynika z badan dla gospodarek rozwinigtych, moze prowadzic¢
do blednych wnioskéw. Przeprowadzone powyzej analizy wskazuja, Zze kraje
Europy Srodkowo-wschodniej cechuje swoista dynamika kredytu, co prowadzi
do innych wnioskéw o naturze cykli finansowych, w tym cyklu kredytowego.

Rezultaty analizy wystepowania wyprzedzen i opdznieih w komponentach
cyklicznych w kredycie wzgledem cyklu koniunkturalnego przedstawiono
w Tabeli 4. Podobnie jak w poprzedniej czeSci wyznaczono korelacje z proby
pomiedzy warto$ciami komponentu cyklicznego w kredycie i produkgji,
z o$miomiesiecznym przesunieciem wstecz jak i w przéd; to znaczy dla
n=-8-7,.,01,2, .., 8 Parametr wygladzania 4 przyjeto jako 10 lat dla
Polski, 12 lat dla Czech i 20 lat w przypadku dla Wegier. Najwyzsze wartosci
korelacji uzyskano dla opéZnienia rzedu 8 miesiecy. Pomimo pewnych réznic
w dlugosciach cykli dla kazdego z krajow, analiza ,lead-lag” dostarcza podob-
nych wnioskéw co do zaleznosci w czasie z cyklem produkgcji. Cykl kredytowy
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moze by¢ charakteryzowany jako wyprzedzajacy w stosunku do cyklu produk-
¢ji. Z powodu przeprowadzenia analiz na prébie z dotaczonymi obserwacjami
z okresu od listopada 2014 do lipca 2015, wartosci korelacji z préby wyzna-
czone w przypadku Polski nieznacznie r6znia sie od wartosci zamieszczonych
w Tabeli 2. Zasadnicza konkluzja co do wyprzedzajacego charakteru cyklu
kredytowego wzgledem cyklu produkcji pozostaje niezmieniona. Poréwnujac
miedzy krajami sile zwiazku cyklu kredytowego z cyklem produkcji nalezy
stwierdzi¢, ze efekt ten jest w przypadku Czech najsilniejszy a w przypadku
Polski najstabszy. Najwyzsza korelacja dodatnia nieco przekracza 0.52 w przy-
padku Czech, za$ dla Polski wynosi 0.21 i jest na granicy statystycznej istotnosci.

Tabela 4

Wartosci korelacji z préby Corr(C,, P,,,) pomiedzy wartosciami komponentu cyklicznego
w kredycie (C)) i produkgji (P,,,), z przesunieciem n = -8, -7, .., 0, 1, 2, ..., 8.
Parametr wygladzania A przyjeto jako 10 lat dla Polski, 12 lat dla Czech i 20 lat dla Wegier

Wartosci opdznione Wartosci wyprzedzajace

S| -7| 65| 4|3|-=2|-1|0 1 2 3 4 5 6 7 8

0,52| 048 |0,43(0,39|0,38 0,28 |0,22 0,16 | 0,10 | 0,04 |-0,01|-0,06|-0,12|-0,17|-0,22(-0,27|-0,31

Czechy | =

0,21| 0,16 | 0,12 | 0,07 | 0,02 |-0,03|-0,08|-0,12|-0,16|-0,22(-0,28|-0,33|-0,38|-0,43|-0,47(-0,51|-0,54

0,32/ 0,29 | 0,25 (0,21 | 0,17 | 0,13 | 0,08 | 0,04 | 0,00 |-0,03|-0,06|-0,09|-0,12|-0,14|-0,16|-0,18|-0,19

Wegry | Polska

Kursywa zaznaczono w tabeli korelacje nieistotne statystycznie na poziomie 0.01.

3.3. Cykl kredytowy
— analiza w ramach kategorii kredytéw dla Polski

Jedyna statystycznie istotng czestoscia, w przypadku agregatu kredytu dla
Polski, byla wartos¢ odpowiadajaca okresowi okoto 10 lat. Efekt ten uzyskano
zaréwno w przypadku analiz szeregu czasowego obserwacji do listopada 2014
oraz przy aktualizacji danych do lipca 2015. W tej czesci opracowania przepro-
wadzono procedure wnioskowania o cechach cykli dla podkategorii kredytu
w Polsce. W okresie od grudnia 1996 do lipca 2015 (224 obserwacje) rozwazono
kategorie kredytu dla przedsiebiorstw i kredytu dla gospodarstw domowych
ogoétem. Dodatkowo w ramach kredytu dla gospodarstw domowych rozwazono
osobno kredyty mieszkaniowe, konsumpcyjne i kategorie pozostalych kredytéw
gospodarstw domowych.
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Rysunek 5 przedstawia przebieg statystyk testowych w przypadku wszyst-
kich pieciu kategorii kredytéw. Wartosci statystyki r6znigq sie w kategoriach,
jednak wnioskowanie o statystycznie istotnych czestosciach (Tabela 5) wskazuje
na podobne wlasnosci cykliczne. W przypadku obydwu podstawowych kate-
gorii, to jest kredytu dla przedsiebiorstw i kredytu dla gospodarstw domowych
obserwacje opowiadajq sie za statystycznie istotng czestoscia wskazujaca na
dlugos¢ cyklu nieco mniejsza od 10 lat (podobnie jak dla calego agregatu kre-
dytowego). Kategorie kredytéw dla gospodarstw domowych, a wiec kredyty
mieszkaniowe, konsumpcyjne i pozostale tez wskazuja na statystycznie istotny
cykl o dltugosci okoto 10 lat. W przypadku kredytu dla gospodarstw domowych
i podkategorii kredytéw mieszkaniowych dane opowiadaja sie dodatkowo za
krotkim cyklem dlugosci okoto 2 lat. Ten krétki cykl nie znajduje potwierdzenia
w przypadku kredytéw konsumpcyjnych i kategorii pozostalych kredytow.
Dane takze wskazuja na niskg warto$¢ czestosci statystycznie istotnej, ktéra
odpowiada cyklowi dluzszemu niz ¢wieré wieku. Tak wolne przemiany cyklicz-
ne w agregacie kredytu mieszkaniowego moga mie¢ swoje zrédla w procesach
demograficznych i przemianach systemowych. Ten rezultat, cho¢ poprawny
formalnie, nalezy jednak traktowaé z duza ostroznoscia, gdyz jego obiektywne
ekonomiczne uzasadnienie nie jest latwe. W kazdym przypadku, gdy procedura
wychwytuje statystycznie istotne czestosci odpowiadajgce okresom diuzszym
niz badana préba, interpretacja jest w duzej mierze arbitralna.

Polska

Kredyty dla przedsiebiorstw | Kredyty dla gosp. domowych Kredyty mieszkaniowe

139 69 46 35 28 23 20 17 15 139 69 46 35 28 23 20 17 15 138 69 46 35 28 23 20 17 15

Kredyty konsumpcyjne Pozostale kredyty
dla gosp. domowych

139 69 46 35 28 23 20 17 15 139 69 46 35 28 23 20 17 15

Rysunek 5. Statystyki testowe (linia ciggla) oraz wyznaczone metoda podprébkowania
wartoéci krytyczne a=0.08, 0.05 i 0.02 wykorzystywane w tedcie (7) — linia przerywana.
Analizy w przypadku kredytu dla przedsiebiorstw, dla gospodarstw domowych ogélem

i w rozbiciu na kredyty mieszkaniowe, konsumpcyjne i pozostale
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Tabela 5

Dlugosci cyklu (w latach) odpowiadajace statystycznie istotnym
(na poziomie istotnoéci a=0.02) czestosciom uzyskanym w procedurze testowania (7).
Analizy w przypadku kredytu dla przedsiebiorstw, dla gospodarstw domowych ogélem
i w rozbiciu na kredyty mieszkaniowe, konsumpcyjne i pozostale

Kredyt
Kredyty dla Kredyty Kredyty Kredyty Pozostale Produkcja
rzedsiebiorstw dla gosp. mieszkaniowe | konsumpcyjne kredyty dla gosp.
P domowych pey) domowych
9.3; 4.5 9.8; 2.3 27.8; 9.3; 2.2 9.3 9.8 10.4; 3.5; 2.0

Polska
Kredyty dla przedsiebiorstw | Kredyty dla gosp. domowych Kredyty mieszkaniowe

RSN e
SEAY RERGL w7 R = dh oy

Kredyty konsumpcyjne Pozostate kredyty dla gosp.
domowych

Rysunek 6. Przebieg komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP
z parametrem wygladzania A odpowiadajacym diugosci cyklu 5 lat (linia ciagta)
oraz 10, 15 i 20 lat (linie przerywane). Analizy w przypadku kredytu dla przedsiebiorstw,
dla gospodarstw domowych ogélem i w rozbiciu na kredyty mieszkaniowe,
konsumpcyjne i pozostale

Zamieszczone na Rysunku 6 przebiegi komponentéw cyklicznych, ktére
uzyskano metoda filtracji HE wskazuja na znaczna i o wiele wieksza wrazliwos¢
na dobér parametru wygladzania, niz w przypadku calego agregatu kredytu.
Uzyskane rezultaty wskazuja takze na powazne problemy w okresleniu pozycji
cyklicznej w 2014 roku. Niepewno$¢ zwiazana z okresleniem fazy jest szcze-
golnie widoczna w przypadku kredytow dla gospodarstw domowych ogétem
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i podkategorii. W przypadku komponentu cyklicznego, uzyskanego na pod-
stawie parametru wygladzania, odpowiadajgcemu okresowi 5 lat, pierwsza
polowa 2015 roku powinna si¢ charakteryzowa¢ nieznacznym ozywieniem, to
jest dodatnim (niewielkim) odchyleniem od diugookresowego trendu. Para-
metry wygladzania odpowiadajace okresom 10 lat i dluzszym wskazuja na
wyhamowanie i ujemne odchylenie od dlugookresowego trendu. Kredyty dla
przedsiebiorstw charakteryzuja sie sytuacja nieznacznego spowolnienia. Odchy-
lenie od dlugookresowego trendu w pierwszej potowie 2015 roku jest ujemne
ale niewielkie (5%-1%) i malo wrazliwe na dobor parametru wygtadzania.

Analizy wystepowania wyprzedzen i opdznierr w komponentach cyklicznych
w rozwazanych kategoriach kredytu przedstawiono w Tabeli 6. Podobnie jak
w przypadku calego agregatu kredytu cykle wyznaczone dla jego komponentéw
maja wyprzedzajacy charakter wzgledem cyklu produkcji. Najwyzsze wartosci
korelacji uzyskano dla op6Znienia rzedu 8 miesiecy. Efekt ten jest jednak bardzo
staby i w przypadku kredytéw mieszkaniowych i kredytéw konsumpcyjnych
nieistotny statystycznie. Najsilniejsza zalezno$¢ od opdznien cyklu produkcji
uzyskano w przypadku kategorii pozostalych kredytow.

4. PODSUMOWANIE

Podjete w opracowaniu zagadnienie cykliczno$ci w systemie finansowym
jest nowa odsltona klasycznych, bo rozwazanych od ponad 160-ciu lat, badan
nad cykliczng natura zjawisk w ekonomii. Celem badan bylo wypracowanie
metod wnioskowania statystycznego w celu okreslenia cech cyklu finansowego
i w szczegodlnosci kredytowego. W pracy zaproponowano nieparametryczny
test, umozliwiajacy wnioskowanie o statystycznie istotnych czestosciach dys-
kretnego spektrum procesu opisujacego cykliczne fluktuacje.

Uzyskane rezultaty empiryczne pozwalaja stwierdzi¢, ze cechy cyklu kredy-
towego dla Polski maja charakter swoisty i znacznie r6znig sie od tych otrzy-
manych dla rozwinietych gospodarek. Cykl kredytowy trwa w przypadku Pol-
ski okoto dekady i jest podobny do cyklu uzyskanego w przypadku Czech,
trwajacego 12 lat.
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