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6 Вступ

Вступ

Сучаснi економiки зазнають значних короткочасних змiн у су-
купному випуску продукцiї та зайнятостi. В певнi перiоди випуск
i зайнятiсть падають, тодi як безробiття зростає, проте в iншi –
випуск i зайнятiсть швидко зростають, а безробiття знижується.

Розумiння причин сукупних коливань є одним з головних зав-
дань макроекономiки. Тому багато дослiджень спрямовано на роз-
робку теорiй стосовно їхнiх джерел i природи поширень. Оскiльки
змiни рiвня виробництва нерегулярнi, то сучасна макроекономiка
вiдкидає спроби iнтерпретувати коливання, як комбiнацiї детермi-
нованих, нестохастичних циклiв рiзної довжини. Натомiсть, у су-
часних дослiдженнях переважає погляд, що економiка збурюється
внаслiдок впливу стохастичних шокiв рiзних типiв i розмiрiв, при-
чому цi збурення згодом поширюються на всю економiку. Проте
погляди головних макроекономiчних шкiл на шоки та механiзми
поширення збурень вiдрiзняються.

Дослiдження економiчних коливань природно розпочати зi спро-
би пояснити їх за допомогою вальрасiвської моделi, тобто конку-
рентної моделi без екстерналiй, асиметричної iнформацiї чи iнших
недосконалостей. У цьому випадку аналiз коливань не потребує
жодних фундаментальних вiдхилень вiд традицiйного мiкроеконо-
мiчного аналiзу. Такою вальрасiвською моделлю сукупної економi-
ки є модель Рамсея, яка виключає не лише недосконалостi ринку,
а також усi результати, якi можуть бути зумовленi неоднорiднiстю
домогосподарств. Розширенню моделi Рамсея за допомогою вклю-
чення до неї сукупних коливань присвяченi працi Кiнга, Плосера,
Ребело, якi дослiджували наслiдки використання моделi ендоген-
ного зростання як вiдправного пункту для аналiзу коливань.

Подальшi теоретичнi дослiдження, якi вивчали економiчнi ко-
ливання, присвяченi модифiкацiї моделi Рамсея за допомогою вве-
дення джерела збурень, оскiльки без шокiв згiдно з цiєю модел-
лю економiка прямує до траєкторiї збалансованого зростання, за
якого випуск гладко зростає. Початковi розширення моделi (статтi
Кайдленда, Прескота, Лонга, Плосера, Блека) враховували шоки
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технологiї, тобто змiни в часi виробничої функцiї. Подальшi до-
слiдження у цiй галузi враховували також змiни у державних за-
купiвлях (працi Айягарi, Крiстiано, Ейченбаума, Бакстера, Кiнга).
Обидва типи шокiв демонструють реальнi збурення (на противагу
грошовим, чи номiнальним): технологiчнi шоки змiнюють кiлькiсть
виробленої продукцiї за заданої кiлькостi вхiдних ресурсiв, а шоки
державних закупiвель змiнюють кiлькiсть товарiв, якi є доступнi
приватнiй економiцi за заданого рiвня виробництва.

Другий напрям, в якому розширюється модель Рамсея, полягає
у врахуваннi, крiм шокiв, також варiацiї рiвня зайнятостi. Такi мо-
делi враховують змiни у рiвнi зайнятостi через залежнiсть функцiї
корисностi домогосподарств не лише вiд обсягу їхнього споживан-
ня, а й вiд кiлькостi їхньої працi; а рiвень зайнятостi визначають
як точку перетину кривої пропозицiї працi та кривої попиту на
неї. Такi моделi вiдомi як моделi реального бiзнес-циклу (або RBC
моделi). Їхнi дослiдження зосереджуються на описi основних хара-
ктеристик коливань i грунтуються на вальрасiвському пiдходi.

Проте серед економiстiв iснує полемiка з такого питання: чи мо-
жна насправдi зрозумiти коливання, використовуючи моделi Валь-
раса. Зокрема, багато макроекономiстiв вважає, що технологiчнi
шоки i механiзми їхнього поширення згiдно з моделями реальних
бiзнес-циклiв мають мало спiльного з фактично iснуючими коли-
ваннями, i що номiнальнi збурення та неповна гнучкiсть номiналь-
них цiн i заробiтних плат у вiдповiдь на цi збурення є центральною
проблемою у вивченнi коливань.

Працi цих економiстiв присвяченi кейнсiанським теорiям коли-
вань. Одним з висновкiв таких моделей є те, що значна негнучкiсть
цiн i зарплат найiмовiрнiше виникає внаслiдок вiдхилення вiд мо-
делi Вальраса. Крiм того, прямими перешкодами для миттєвого
номiнального врегулювання слугують недосконалостi на ринках
товарiв, кредитiв i працi, що можуть значно збiльшувати наслiд-
ки браку повної номiнальної гнучкостi. Отож, сучаснi кейнсiанськi
теорiї вiдрiзняються вiд моделей реального бiзнес-циклу не лише
включенням перепон щодо повного номiнального врегулювання,
але також аналiзом того, як дiятиме економiка у разi вiдсутностi
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цих перепон.
Розбiжнiсть у теорiях коливань щодо реальних шокiв, на якi

натрапляє вальрасiвська економiка, та номiнальних збурень, якi
впливають на економiку зi значними недосконалостями, свiдчить
про можливiсть iснування реальних невальрасiвських теорiй. Тоб-
то, можливо для коливань важливими є не номiнальнi шоки та
номiнальна негнучкiсть, а iншi вiдхилення вiд вальрасiвської мо-
делi, що є центральними для коливань. Низка можливих неваль-
расiвських характеристик економiки таких, як недосконала конку-
ренцiя, екстерналiї, асиметрична iнформацiя, вiдхилення вiд рацiо-
нальностi, дає змогу узагальнювати реальнi невальрасiвськi теорiї
коливань.

У першому роздiлi навчально-методичного посiбника на осно-
вi кейнсiанської моделi описано основнi теоретичнi засади корот-
кострокових економiчних коливань, якi грунтуються на аналiзi збу-
рень кривих сукупного попиту та сукупної пропозицiї. Криву сукуп-
ного попиту визначають з системи кривих IS, що описує рiвновагу
на ринку товарiв, та LM, що описує рiвновагу на ринку грошей.

Решта роздiлiв присвячено етапам побудови економетричної мо-
делi, що описувала б взаємозв’язки на грошовому ринку України.
Макроекономiчна теорiя обгрунтовує залежнiсть мiж величиною
грошової маси, рiвнем цiн, обсягом реального доходу та процен-
тною ставкою, причому величина попиту на реальнi грошовi за-
лишки є зростаючою функцiєю за доходом i спадною за вiдсотко-
вою ставкою. Тому пропоноване емпiричне моделювання базується
на статистичних даних значень грошової маси, iндексу спожив-
чих цiн, обсягу валового внутрiшнього продукту, значень процен-
тних ставок за депозитами та кредитами. Данi отримали на основi
iнформацiї, яку наведено на сайтi Нацiонального банку України
www.bank.gov.ua.

Економетричне моделювання LM кривої за допомогою одного
рiвняння припускало б визначення, якi зi змiнних екзогеннi (при-
чини), а яка з них ендогенна (наслiдок). У цiй ситуацiї такий подiл
був би неправильним. Окрiм того, таке моделювання забезпечува-
ло б лише статичний характер зв’язку мiж змiнними. У навчально-
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методичному посiбнику описано моделювання залежностi мiж гро-
шовою масою, рiвнем iнфляцiї, валовим внутрiшнiм продуктом,
процентними ставками за депозитами та кредитами в Українi на
базi системи авторегресiйних рiвнянь, яка не передбачає початко-
вого подiлу змiнних на ендо- та екзогеннi, є динамiчною та враховує
вплив минулих значень змiнних на їхнi поточнi значення.

Оскiльки для сукупного моделювання важливе значення мають
статистичнi властивостi кожного з рядiв, якi входитимуть у систе-
му, то у посiбнику описано детальне дослiдження характеру пове-
дiнки кожної змiнної. Зокрема, Роздiл 3 присвячено дослiдженню
грошової маси, а в Роздiлi 4 проаналiзовано властивостi рядiв iн-
фляцiї та рiвня цiн в Українi на рiзних часових iнтервалах. Роздiл
5 дослiджує динамiку номiнального та реального ВВП, Роздiл 6 –
поведiнку процентних ставок.

У Роздiлi 7 наведено теоретичний огляд методiв оцiнювання
VAR моделей, а також проведено емпiричне оцiнювання VAR(2)
моделi грошового ринку на базi українських даних. Важливе зна-
чення для будь-якого моделювання має статистична перевiрка ко-
ректностi специфiкацiї. Теорiя вiдповiдних методiв i статистичнi
критерiї перевiрки адекватностi векторних авторегресiйних моде-
лей описано в Роздiлi 9. На основi їх застосування до моделi гро-
шового ринку України проведено аналiз коректностi оцiненої мо-
делi. У висновках запропоновано шляхи подальшого дослiдження
та вдосконалення моделi.

Реалiзацiю кiлькiсних обчислень виконаного в посiбнику VAR
моделювання, проведено за допомогою економетричного пакета
EViews. Спосiб отримання цих результатiв в пакетi Eviews описано
вкiнцi посiбника (Роздiл 11).
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Роздiл 1

Кейнсiанський пiдхiд до
моделювання коливань

Кейнсiанськi моделi вiдрiзняються вiд моделей реального бiзнес-
циклу не лише за змiстом, а й способом побудови моделi. Моделi
реального дiлового циклу зазвичай починаються з мiкроекономiч-
них припущень щодо системи переваг домогосподарств, виробни-
чих функцiй фiрм, структури ринкiв i кiлькiсних змiн у часi, i
таким чином повнiстю визначаються динамiчними моделями за-
гальної рiвноваги. Кейнсiанськi моделi, навпаки, грунтуються на
безпосередньому визначеннi взаємозв’язкiв мiж сукупними змiн-
ними, якi зазвичай статичнi, а висновки моделей щодо поведiнки
деяких змiнних, зокрема капiталу, часто виключаються з аналiзу.

Iдея такого сукупного пiдходу до моделювання має свої пере-
ваги. По-перше, базовi кейнсiанськi моделi простi i їх можна про-
аналiзувати графiчно, а розв’язки навiть досить простих моделей
реального дiлового циклу є складними i потребують чисельних ме-
тодiв. По-друге, багато рис економiки ймовiрно є стiйкими до де-
талей мiкроекономiчного середовища. Зокрема такою є номiнальна
процентна ставка, яка визначає альтернативну вартiсть зберiгання
грошей. Отож, незалежно вiд точних причин отримання людьми
грошей, кiлькiсний попит на грошi ймовiрно залежить вiд номi-

11
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нальної процентної ставки. По-третє, наполягаючи на мiкроеко-
номiчних основах, можна пропустити деякi важливi наслiдки. У
випадку попиту на грошi, наприклад, початок з мiкроекономiч-
них основ може привести нас до конкретної функцiональної форми
функцiї попиту на грошi; однак ця функцiональна форма ймовiр-
но не буде стiйкою щодо обгрунтованих змiн у мiкроекономiчних
припущеннях.

Звiсно, є й недолiки кейнсiанського пiдходу до моделювання.
Без мiкроекономiчних основ аналiз добробуту неможливий. Крiм
того, для визначення споживчого попиту традицiйнi кейнсiанськi
моделi надають особливо важливу роль поточному доходовi. Проте
при дослiдженнi поведiнки споживача з погляду мiжчасової опти-
мiзацiї за рахунок вiльних позик майбутнiх доходiв отримуємо, що
за визначених процентних ставок поточний дохiд не є важливiшим
для визначення обсягу споживання домогосподарств за дисконто-
ваний майбутнiй дохiд. Тому моделювання сукупних взаємозв’яз-
кiв може змусити нас випустити з уваги важливi наслiдки. Наприк-
лад, той факт, що споживання безпосередньо залежить вiд поточ-
ного наявного доходу, не враховує тiєї можливостi, що тимчасовi
та постiйнi змiни доходу можуть мати рiзнi наслiдки.

Врештi-решт, сукупнi взаємозв’язки можуть змiнюватись внас-
лiдок змiни структури економiки або ж полiтичних змiн. Отож,
робота з сукупними взаємозв’язками, а не з мiкроекономiчними
припущеннями, може збити нас зi шляху при оцiнцi ймовiрних нас-
лiдкiв змiн у полiтицi.

Кейнсiанська модель традицiйно представлена двома кривими:
в просторi обсяг виробництва - цiна або обсяг виробництва - iн-
фляцiя: крива сукупного попиту (AD) i крива сукупної пропозицiї
(AS). Крива AD спадна, а крива AS зростаюча. Цi кривi зображе-
но на рис. 1.1. Той факт, що крива сукупної пропозицiї зростаюча,
а не вертикальна, є головною особливiстю моделi. Якщо крива AS
вертикальна, то змiни попиту з боку економiки впливають лише на
цiни. Якщо ж вона зростаюча, то змiни сукупного попиту вплива-
ють i на цiни, i на обсяг виробництва.

Крива AD узагальнює попит з боку економiки. Її виводять на
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Рис. 1.1: Кривi сукупної пропозицiї AS i сукупного попиту AD

пiдставi двох кривих IS та LM: в просторi обсяг виробництва - про-
центна ставка, що будують для заданого рiвня цiн (рис. 1.2). Роз-
глядаючи рiзнi значення рiвня цiн, можна використати кривi IS та
LM для отримання кривої сукупного попиту AD. Хоча iснує багато
модифiкацiй i розширень моделi IS-LM, розглянемо стандартну її
версiю.

1.1 Крива LM

Крива LM визначає рiвновагу на ринку грошей i показує комбiнацiї
обсягу випуску та процентної ставки, якi призводять до рiвноваги
на ринку грошей за заданого рiвня цiн. Попит на реальнi грошовi
залишки є спадною функцiєю номiнальної процентної ставки. Крiм
того, оскiльки обсяг угод бiльший тодi, коли вищий обсяг вироб-
ництва, то попит на реальнi грошовi залишки також є зростаючою
функцiєю обсягу виробництва. Номiнальну пропозицiю грошей виз-
начає уряд. Врахувавши це все, отримаємо умову рiвностi пропо-
зицiї та попиту на реальнi грошовi залишки за заданого рiвня цiн

M

P
= L(i, Y ) , Li < 0 , LY > 0 , (1.1)
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де M – грошова маса; P – рiвень цiн; Y – обсяг випуску та i – номi-
нальна процентна ставка. За заданих M i P рiвняння (1.1) описує
зв’язок мiж процентною ставкою й обсягом випуску. Крива, яка
визначає множину точок i та Y , якi задовольняють (1.1) називає-
ться кривою LM. Її зображення показано на рис. 1.2. Оскiльки L(·)
спадає за i та зростає за Y , то ця крива є зростаючою. А саме,
диференцiюючи обидвi частини (1.1) за Y , отримуємо

0 = Li
di

dY

∣∣∣∣
LM

+ LY , (1.2)

або
di

dY

∣∣∣∣
LM

= −LY

Li
> 0 , (1.3)

де Li i LY позначають частиннi похiднi функцiї L(·), а di
dY

∣∣
LM

по-
значає di

dY вздовж кривої LM.

i

Y

LM

IS

Рис. 1.2: Кривi IS та LM
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Отже, збiльшення (за абсолютною величиною) еластичностi по-
питу на грошi за доходом i зменшення еластичностi попиту на гро-
шi за процентною ставкою робить криву LM крутiшою.

1.2 Крива IS

Крива IS визначає рiвновагу на ринку товарiв i показує такi комбi-
нацiї обсягу випуску та процентної ставки, за яких запланованi та
фактичнi видатки рiвнi. Функцiя запланованих реальних видаткiв
E є зростаючою функцiєю за реальним доходом Y , спадною за ре-
альною процентною ставкою r = i−πe, зростаючою за державними
закупiвлями товарiв i послуг G, спадною за податками T . Тобто,
можна записати

E = E(Y, i− πe, G, T ) , (1.4)

0 < EY < 1 , Ei−πe < 0 , EG > 0 , ET < 0 ,

де очiкувана iнфляцiя πe, державнi закупiвлi G та податки T вва-
жають заданими. В загальному випадку, оскiльки рiвень цiн визна-
чають за допомогою моделi, то очiкувану iнфляцiю також можна
визначити всерединi моделi, а не вважати заданою. Однак, вважа-
ючи πe заданою, ми спрощуємо аналiз моделi, не змiнюючи при
цьому головних висновкiв. Спадний (негативний) вплив реальної
процентної ставки на запланованi видатки вiдбувається через iн-
вестицiйнi рiшення фiрм i купiвлю споживачами товарiв тривало-
го використання. Припускаємо, що запланованi видатки зростають
повiльнiше, нiж доходи, тобто 0 < EY < 1.

У багатьох дослiдженнях функцiю E зображають у виглядi су-
ми її складових частин, при цьому роблять сильнi припущення що-
до того, яким чином визначники запланованих видаткiв входять у
неї. Стандартне формулювання є таке:

E = C(Y − T ) + I(i− πe) + G , (1.5)

де C(·) – споживання та I(·) – iнвестицiї. Введенi обмеження в цiй
специфiкацiї можуть бути досить нереалiстичними. Наприклад, є
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чимало доказiв, що реальна процентна ставка впливає на спожи-
вання, i практично неспростовнi докази того, що дохiд впливає на
iнвестицiї. З iншого боку, якщо має мiсце рiвнiсть Рiкардо, то по-
датки не впливають на попит. Крiм того, складно припускати, що
дохiд i податки мають однаковий, хоча i протилежний вплив на
витрати. Оскiльки формулювання (1.4) бiльш загальне, то ми ви-
користовуватимемо його в подальшому аналiзi.

Якщо трактувати деякi товари як такi, що виробляє фiрма, а
потiм переводить у придбанi нею запаси, то можна вважати, що
весь обсяг виробництва хтось купує. Таким чином фактичнi видат-
ки дорiвнюють обсягу виробництва в економiцi Y . У станi рiвноваги
запланованi та фактичнi видатки повиннi бути рiвними. Якщо зап-
ланованi видатки меншi вiд фактичних, наприклад, якщо фiрми
нагромаджують небажанi запаси, то вони реагуватимуть у майбут-
ньому скороченням виробництва. Отож, рiвновага вимагає, щоб

E = Y . (1.6)

Пiдставивши (1.6) в (1.4), отримаємо

Y = E(Y, i− πe, G, T ) . (1.7)

На рис. 1.3 зображено кривi (1.4) i (1.6) в просторi (Y, E) за
заданого рiвня процентної ставки. Рiвнiсть (1.6) визначає пряму,
нахилену пiд кутом 45◦. Оскiльки запланованi видатки зростають
повiльнiше, нiж Y , то множина точок, якi задовольняють (1.4),
нахилена пiд меншим, нiж 45◦ кутом. Точка, в якiй крива запла-
нованих видаткiв перетинає пряму пiд кутом 45◦ (точка A), вказує
на єдиний рiвень доходу, за якого фактичнi та запланованi вида-
тки рiвнi за заданої процентної ставки. Модель, яка грунтується на
рiвняннях (1.4) i (1.6), називається кейнсiанським хрестом. Кейнсi-
анський хрест iнколи також називають теорiєю визначення доходу.
Проте це правильно лише тодi, коли можна розглядати процентну
ставку як фiксовану, що не завжди доречно. Тому доцiльнiше роз-
глядати кейнсiанський хрест як компонент бiльшої моделi.

За заданих обсягiв державних закупiвель G та податкiв T , якi є
iнструментами фiскальної полiтики, рiвняння (1.7) визначає зв’я-
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Рис. 1.3: Кейнсiанський хрест

зок мiж процентною ставкою й обсягом випуску. Крива, яка визна-
чає множину точок i та Y , що задовольняють (1.7), називається
кривою IS.

Збiльшення процентної ставки перемiщує пряму запланованих
видаткiв вниз (оскiльки E(·) спадна за i − πe), а отже, зменшує
рiвень доходу, за якого фактичнi та запланованi видатки рiвнi. У
випадку збiльшення процентної ставки вiд i до i′ перетин двох лiнiй
перемiщується з точки A в точку A′. Отже, крива IS спадна.

Диференцiюючи (1.7), отримуємо

dY

di

∣∣∣∣
IS

=
Ei−πe

1− EY
. (1.8)

Оскiльки це вираз для dY
di (а не для di

dY ), то звiдси випливає, що
крива IS пологiша, коли або Ei−πe , або EY є бiльшим. Справдi,
чим бiльший вплив процентної ставки на запланованi видатки, тим
бiльше пряма запланованих видаткiв зсувається вниз, а отже, бiль-
ше знижується обсяг виробництва. Так само, чим стрiмкiша пряма
запланованих видаткiв, тим бiльше повинен впасти обсяг виробни-
цтва у вiдповiдь на задане перемiщення вниз прямої запланованих
видаткiв, щоб досягнути точки, в якiй запланованi та фактичнi ви-
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датки знову перебуватимуть у рiвновазi, а отже, бiльше знижується
виробництво. Цей висновок є вiдомим мультиплiкатором: оскiльки
E залежить вiд Y , то зниження Y необхiдне для вiдновлення рiв-
ностi мiж E та Y є бiльшим, нiж величина падiння E за заданого
Y .

1.3 Крива сукупного попиту AD

Перетин кривих IS та LM визначає такi значення i та Y , за яких при
фiксованих M та P ринок грошей перебуває в рiвновазi, а також за
заданих πe, G та T фактичнi та запланованi видатки рiвнi мiж со-
бою. Дослiдимо, як кривi IS та LM визначають спадний характер
залежностi мiж P та Y . Для цього розглянемо наслiдки зроста-
ння P . Оскiльки рiвень цiн не входить до функцiї запланованих
видаткiв E(·), то крива IS не змiнюється. Однак зростання рiвня
цiн зменшує пропозицiю реальних грошових залишкiв. Отож, для
того, щоб врiвноважити ринок грошей за заданого рiвня доходу,
треба пiдвищити процентну ставку, а отже, крива LM перемiщує-
ться вгору. У пiдсумку, i зростає, а Y падає. Наслiдки таких змiн
показано на рис. 1.4. Таким чином, рiвень виробництва в точцi пе-
ретину кривих IS та LM є спадною функцiєю вiд рiвня цiн. Саме
таку залежнiсть характеризує крива сукупного попиту AD.

Рiвняння кривої AD можна знайти, якщо з рiвняння кривої IS
(1.1) виразити процентну ставку i як функцiю вiд доходу Y та
фiксованих πe, G, T i пiдставити отриманий вираз у рiвняння кри-
вої LM (1.7). Одержимо зв’язок мiж доходом Y i рiвнем цiн P за
фiксованих πe, G, T та M . Щоб знайти нахил кривої AD, проди-
ференцiюємо (1.1) i (1.7) за P . Отримаємо два рiвняння з двома
невiдомими

−M

P 2
= Li

di

dP

∣∣∣∣
AD

+ LY
dY

dP

∣∣∣∣
AD

, (1.9)

dY

dP

∣∣∣∣
AD

= EY
dY

dP

∣∣∣∣
AD

+ Ei−πe
di

dP

∣∣∣∣
AD

. (1.10)
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Рис. 1.4: Наслiдки зростання рiвня цiн в моделi IS - LM

Розв’язавши їх, отримаємо

dY

dP

∣∣∣∣
AD

=
−M/P 2

[(1− EY )Li/Ei−πe ] + LY
. (1.11)

Цей вираз визначає нахил кривої сукупного попиту. Оскiльки вiн
вiд’ємний, то крива сукупного попиту AD є спадною, як це пока-
зано на рис. 1.1.

1.4 Наслiдки змiни державних закупiвель
i податкiв

Кривi IS та LM визначають модель сукупного попиту, яку можна
використовувати для аналiзу заходiв фiскальної полiтики. Розгля-
немо випадок зростання обсягу державних закупiвель. Зростання
G збiльшує запланованi видатки E за заданих рiвнiв виробництва
Y та процентної ставки i. Отож, пряма запланованих видаткiв на
рис. 1.3 перемiщується вгору, а отже, рiвень Y , при якому фактичнi
та запланованi видатки рiвнi за заданого рiвня процентної ставки,
буде вищим. Таким чином, крива IS перемiщується вправо. Оскiль-
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ки крива LM не залежить вiд змiн G, то вона не рухається i отри-
маємо перемiщення точки рiвноваги, що зумовлює зростання Y та
i, як це показано на рис. 1.5.

i

Y

LM

IS0

IS1

P

Y

AD0
AD1

Рис. 1.5: Наслiдки зростання обсягу державних закупiвель
у моделi IS - LM
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Щоб знайти величини змiни доходу та процентної ставки при
зростаннi державних закупiвель, продиференцiюємо (1.1) i (1.7) за
G. Отримаємо систему рiвнянь

0 = Li
di

dG

∣∣∣∣
AD

+ LY
dY

dG

∣∣∣∣
AD

, (1.12)

dY

dG

∣∣∣∣
AD

= EY
dY

dG

∣∣∣∣
AD

+ Ei−πe
di

dG

∣∣∣∣
AD

+ EG . (1.13)

Розв’язуючи їх стосовно dY/dG, одержимо

dY

dG

∣∣∣∣
AD

(Li − Li EY + Ei−πe LY ) = EG Li ,

звiдки отримаємо значення мультиплiкатора державних видаткiв

dY

dG

∣∣∣∣
AD

=
EG Li

Li(1− EY ) + Ei−πe LY
. (1.14)

Оскiльки EG > 0, Li < 0, то чисельник (1.14) вiд’ємний. Позаяк
0 < EY < 1 i Ei−πe < 0, LY > 0, то знаменник (1.14) також вiд’єм-
ний. А отже, граничний вплив зростання державних закупiвель на
дохiд – додатний.

Пiдставивши (1.14) в (1.12), одержимо

di

dG

∣∣∣∣
AD

= − EG LY

Li(1− EY ) + Ei−πe LY
. (1.15)

Цей вираз також є додатним, оскiльки LY > 0. Тому зi збiльшенням
державних закупiвель процентна ставка також зростає.

Отже, у випадку збiльшення G вiдбувається зсув кривої IS, за
якого збiльшується Y та i, тому за заданого рiвня цiн крива AD
рухається вправо. Графiки кривих IS i LM побудованi для заданого
значення P . Отож, величина, на яку зростає обсяг виробництва на
графiку IS-LM, така сама, як i величина, на яку зсувається вправо
крива сукупного попиту за визначеного значення P .
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Величини, якi вимiрюють вплив змiни податкiв на дохiд i про-
центну ставку, одержують аналогiчно. А саме,

dY

dT

∣∣∣∣
AD

=
ET Li

Li(1− EY ) + Ei−πe LY
,

di

dT

∣∣∣∣
AD

= − ET LY

Li(1− EY ) + Ei−πe LY
.

Величина dY/dT є мультиплiкатором податкiв, i оскiльки ET < 0,
то граничний вплив змiни податкiв протилежний до граничного
впливу змiни державних закупiвель. У випадку зниження податкiв
отримаємо зростання доходу та процентної ставки, що спричиню-
ватиме рух кривої IS, а вiдтак i рух кривої AD вправо.

1.5 Наслiдки змiни грошової маси

Дослiдимо також вплив заходiв монетарної полiтики, яка супро-
воджується збiльшенням грошової маси M . Продиференцiювавши
(1.1) i (1.7) за M , отримаємо систему рiвнянь

1
P

= Li
di

dM

∣∣∣∣
AD

+ LY
dY

dM

∣∣∣∣
AD

,

dY

dM

∣∣∣∣
AD

= EY
dY

dM

∣∣∣∣
AD

+ Ei−πe
di

dM

∣∣∣∣
AD

.

Розв’язавши, одержимо

dY

dM

∣∣∣∣
AD

=
1
P

Ei−πe

Li(1−EY ) + Ei−πe LY
,

di

dM

∣∣∣∣
AD

=
1
P

1−EY

Li(1− EY ) + Ei−πe LY
.

Отже, граничний вплив зростання грошової маси на дохiд додат-
ний, а на процентну ставку вiд’ємний. Зауважимо, що зростання
грошової маси спричинює рух вправо кривої LM, а крива IS не
змiнює свого положення. Тому крива сукупного попиту AD також
перемiщується вправо.
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Вплив змiни сукупного попиту на обсяг виробництва i рiвень
цiн залежить вiд кривої сукупної пропозицiї. Якщо крива сукупної
пропозицiї вертикальна, то лише рiвень цiн зростає. Якщо ж вона
зростаюча, а не вертикальна, то i обсяг виробництва, й рiвень цiн
зростають.

Отож, неповна гнучкiсть номiнальних цiн створює новий шлях
впливу шокiв на обсяг виробництва. З деяких причин, номiнальнi
цiни не повнiстю гнучкi в короткостроковому перiодi. У пiдсумку
будь-яка змiна попиту на товар за заданого рiвня цiн впливає на
обсяг виробництва. З iншого боку, мiжчасове замiщення та ефект
доходу, якi керують динамiкою зайнятостi в моделях реального дi-
лового циклу, вiдповiдають впливам державних закупiвель на кри-
ву сукупної пропозицiї, тобто впливають не на кiлькiсть виробле-
ної продукцiї, яку домогосподарства та фiрми хочуть купити за
заданого рiвня цiн, а на кiлькiсть, яку фiрми хочуть виробляти за
заданого рiвня цiн.

1.6 Збурення в кейнсiанськiй моделi

Модель IS-LM передбачає багато потенцiйних джерел коливань. Це
можуть бути: змiни у монетарнiй i фiскальнiй полiтицi, шоки в iн-
вестицiйному попитi, зсуви функцiї попиту на грошi i т. д. В повнiй
моделi IS-LM-AS додаються також зсуви сукупної пропозицiї. Ем-
пiричнi стандартнi кейнсiанськi показники макроекономiчних ко-
ливань, якi вiдбулися на практицi, зазвичай засвiдчують важливу
роль рiзних видiв шокiв. Таким чином, на вiдмiну вiд пiдходу ре-
ального дiлового циклу, кейнсiанський аналiз зазвичай не приписує
бiльшу частину коливань малiй кiлькостi типiв збурень. Важливим
винятком є монетаристський погляд, за якого шоки в монетарнiй
полiтицi визначаються як рушiйна сила бiльшостi коливань.

Той факт, що кейнсiанський аналiз допускає багато рiзних шо-
кiв, означає, що здебiльшого вони не наводять конкретних прогно-
зiв щодо вiдносних величин змiн рiзних змiнних або щодо того, як
змiни змiнних пов’язанi мiж собою: в моделях рiзнi шоки зумов-
люють рiзнi схеми змiн. Тому кейнсiанськi моделi не описують за
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допомогою калiбрувального пiдходу, який застосовують в аналiзi
моделей реальних бiзнес-циклiв. Замiсть цього їх зазвичай оцiню-
ють за успiхом при описi впливiв окремих видiв збурень. Зокрема,
в багатьох дослiдженнях тестують наслiдки моделей щодо впливiв
монетарних шокiв. Iншим прикладом є те, що моделi часто оцi-
нюють за їхнiм успiхом при поясненнi поведiнки виробництва та
iнфляцiї, враховуючи головнi шоки, якi у цьому разi траплялися.

1.7 Монетарна полiтика та iнфляцiя

Iнфляцiя та безробiття належать до головних тем макроекономi-
ки. Вони належать до головних турбот полiтикiв i громадськостi,
тому й стали темою багатьох дослiджень. У дослiдженнях еконо-
мiчних коливань простежуються рiзнi можливi джерела швидкої
змiни руху обох параметрiв. Розглянемо, якi чинники визначають
їхнi середнi рiвнi в довгостроковому перiодi.

Значнi коливання iнфляцiї притаманнi всiм країнам i вiдбува-
ються увесь час. Покажемо, чому iнфляцiя майже завжди є ре-
зультатом швидкого приросту пропозицiї грошової маси, а також
дослiдимо результати впливу зростання величини грошової маси
на iнфляцiю, реальнi грошовi залишки та процентнi ставки.

Дослiдження зв’язку мiж причинами iнфляцiї i приростом про-
позицiї грошової маси засвiдчують, що середнi показники iнфля-
цiї в деякi перiоди часу для бiльшостi країн були вищими, нiж
соцiально-оптимальнi. Бiльшiсть економiстiв вважає, що коливан-
ня iнфляцiї залежать здебiльшого вiд приросту грошової маси та
виводять теоретичну залежнiсть iнфляцiї i монетарної полiтики. В
лiтературi два головнi пояснення iснування такої залежностi. Пер-
ше наголошує на взаємозв’язку мiж доходом i iнфляцiєю. Якщо
монетарна полiтика дає реальнi результати (або якщо уряд вiрить,
що даватиме), то полiтики можуть збiльшити пропозицiю грошей,
щоб збiльшити обсяг виробництва. Розглядають також теорiї ви-
никнення iнфляцiї внаслiдок вибору альтернативного варiанту, що
акцентують увагу на динамiчнiй доцiльностi полiтики низької iн-
фляцiї. Також дослiджуються полiтичнi питання, якi виникають,
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коли грошово-кредитна полiтика дає реальнi результати, особливо
питання, що пов’язанi з важелями впливу полiтикiв на реальний
обсяг виробництва для утримування iнфляцiї на низькому рiвнi i
того, як треба проводити грошово-кредитну полiтику, коли еконо-
мiка зазнає збурень. Пояснення швидкого приросту грошової маси
ґрунтується на сеньйоражi (збiльшення доходiв держави за раху-
нок емiсiї грошей). Цю теорiю використовують для пояснення при-
чин гiперiнфляцiї.

Iнфляцiя є важливою i її вагомiсть в економiцi значна. Економi-
сти описують рiзнi потенцiйнi втрати вiд iнфляцiї, а також поясню-
ють вплив на неї активних дiй полiтикiв, дiлових кiл i громадсь-
костi.

Iнфляцiя, зростання грошової маси та
номiнальнi процентнi ставки

Потенцiйнi джерела iнфляцiї визначаються сукупною пропози-
цiєю i сукупним попитом. Оскiльки нас бiльше цiкавлять цiни, а
не обсяг продукцiї, то питання, чи крива сукупної пропозицiї вер-
тикальна, чи зростаюча не має особливого значення. В будь-якому
випадку i розширення сукупного попиту, i зменшення сукупної про-
позицiї пiдвищують рiвень цiн.

Iснує багато потенцiйних джерел виникнення iнфляцiї. Нега-
тивнi технологiчнi збурення, перемiщення вниз пропозицiї працi,
позитивнi шоки вiдносних витрат, а також iншi чинники, якi пере-
мiщують криву сукупної пропозицiї влiво, спричинюють iнфляцiю;
те саме стосується зростання грошової маси, додатних перемiщень
попиту на грошi, зростання державних закупiвель, а також iнших
чинникiв, якi перемiщують криву сукупного попиту вправо.

У довгостроковому перiодi економiсти зазвичай розглядають
залежнiсть iнфляцiї лише вiд одного чинника - зростання пропози-
цiї грошей. Причиною такого узагальнення є те, що нiякий iнший
чинник не призводить до тривалого зростання рiвня цiн. Повторне
зростання цiн потребує або повторного падiння сукупної пропози-
цiї, або повторного зростання сукупного попиту. За даної техно-
логiї виробництва повторне падiння сукупної пропозицiї фактично
не можливе. I хоча iснує багато чинникiв, якi можуть збiльшити
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сукупний попит, бiльшiсть з них обмеженi. Наприклад, неможливе
повторне велике зростання сукупного попиту внаслiдок зростання
державних закупiвель, або зниження податкiв тому, що цi змiннi
мають практичнi лiмiти. Державнi закупiвлi не можуть перевищи-
ти повний випуск продукцiї, а податки не можуть бути вiд’ємними.
А от пропозицiя маси грошей може вирости майже до будь-якої ве-
личини. На практицi вже спостерiгалися величезнi змiни грошової
маси, якi призводили як до її зменшення протягом деяких дефля-
цiй, так i до збiльшення протягом гiперiнфляцiй.

Для дослiдження питання, чому пропозицiя грошової маси є
вирiшальним чинником впливу на iнфляцiю, розглянемо грошовий
ринок. Умова рiвноваги на ринку грошей описується кривою LM

M

P
= L(i, Y ) , (1.16)

де M – грошова маса; P – рiвень цiн; i – номiнальна процентна
ставка; Y – реальний обсяг виробництва i L(·) – функцiя попиту на
реальнi грошовi залишки. За цiєї умови рiвень цiн дорiвнює

P =
M

L(i, Y )
. (1.17)

Оцiнки функцiї попиту на грошi засвiдчують, що еластичнiсть
попиту грошей стосовно доходу близька до 1, а стосовно процен-
тної ставки становить приблизно 0, 2. Для того, щоб у деякий пе-
рiод часу рiвень цiн зрiс вдвiчi, без змiни пропозицiї грошей, ре-
альний обсяг продукцiї повинен зменшитись вдвiчi, або номiналь-
на процентна ставка повинна зрости з коефiцiєнтом приблизно 32.
Або ж попит на реальнi грошовi залишки за заданої номiнальної
процентної ставки i за заданого обсягу продукцiї повинен впасти
вдвiчi. Всi цi варiанти на практицi фактично неможливi. З iншого
боку, збiльшення вдвiчi грошової маси за окремi роки при помiр-
нiй iнфляцiї або за декiлька днiв при високiй гiперiнфляцiї явище
загальновiдоме.

Зростання грошової маси вiдiграє особливу роль у визначеннi
iнфляцiї не лише тому, що грошi впливають на цiни бiльш безпо-
середньо, нiж iншi чинники, а й через те, що емпiрично змiни в
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зростаннi грошової маси в бiльшостi випадкiв призводять до змiн
в зростаннi сукупного попиту.

Оскiльки iнфляцiю здебiльшого визначає зростання грошової
маси, то розглянемо цей вплив детальнiше, а саме дослiдимо зв’яз-
ки мiж приростом номiнальної грошової маси, динамiкою iнфляцiї,
реальної та номiнальної процентних ставок i реальними грошовими
залишками.

Розглянемо випадок, коли цiни цiлком гнучкi, що властиво для
довгострокового перiоду. Як вiдомо з аналiзу економiчних коли-
вань, це припущення означає, що пропозицiя грошей не впливає на
реальний обсяг виробництва i на реальну процентну ставку. Для
спрощення, припускатимемо, що цi змiннi константи, i позначати-
мемо їх Y i r, вiдповiдно.

За означенням реальна процентна ставка - це рiзниця мiж номi-
нальною процентною ставкою й очiкуваним темпом iнфляцiї, тобто
r ≡ i− πe, або

i ≡ r + πe . (1.18)

Рiвняння (1.18) називають рiвнянням Фiшера.
Використовуючи (1.18) та припущення, що r i Y константи,

(1.17) можна переписати у виглядi

P =
M

L(r + πe, Y )
. (1.19)

Припустимо, що початковi M i P зростають з однаковим тем-
пом (так, що M/P стала), тодi πe дорiвнює темпу фактичної iн-
фляцiї. Далi припустимо, що в деякий момент часу t0 вiдбулося
постiйне збiльшення темпу росту грошової маси (рис. 1.6). Оскiль-
ки пiсля змiни M зростає з новим сталим темпом, r та Y сталi за
припущенням, а πe дорiвнюватиме новому темпу зростання гро-
шової маси, то M/P стала. Тому з (1.19) випливає, що P повинно
зростати з тим самим темпом, що й M .

Дослiдимо, що ж вiдбувається в момент змiни. Оскiльки рiвень
цiн зростає швидше пiсля змiн, нiж до того як вони вiдбулися, очi-
куваний темп iнфляцiї робить стрибок у момент цих змiн. Тому
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номiнальна процентна ставка також робить стрибок вверх, а, от-
же, величина реальних грошових залишкiв раптово зменшується.
Оскiльки M змiнюється не раптово, то P повинен зробити стрибок
у момент змiн. Графiчне зображення описаних змiн узагальнено на
рис. 1.6.

Цей аналiз дає змогу зробити два висновки. По-перше, змiни в
iнфляцiї, що є результатом змiни темпу росту грошової маси, спри-
чинють такi самi змiни в номiнальнiй процентнiй ставцi. Гiпотеза
про те, що iнфляцiя взаємно-однозначно впливає на номiнальну
процентну ставку, вiдома як ефект Фiшера. Вона випливає з тото-
жностi Фiшера i з припущення, що iнфляцiя не впливає на реальну
процентну ставку. По-друге, значне збiльшення темпу росту номi-
нальних грошей впливає на реальну величину грошей. Зростан-
ня темпу росту грошової маси збiльшує очiкувану iнфляцiю, тобто
збiльшує номiнальну процентну ставку. Це спричиняє збiльшення
вартостi утримування грошей, що зменшує величину реальних гро-
шових залишкiв, якими iндивiдууми хочуть володiти. Отже, рiвно-
вага потребує, щоб цiни P зросли на бiльшу величину нiж зростає
M . Тому повинен iснувати перiод, коли iнфляцiя перевищує темп
зростання грошової маси. В нашiй моделi це вiдбувається в момент
збiльшення темпу росту грошової маси. В iнших моделях, де цiни
не цiлком гнучкi, це вiдбувається протягом певного перiоду.

Висновок полягає в тому, що протягом деякого тимчасового пе-
рiоду зниження темпу iнфляцiї може супроводжуватися високим
темпом зростання грошової маси. Дослiдимо випадок, в якому фiк-
сованою є не траєкторiя руху грошової маси, а траєкторiя руху
рiвня цiн, що, безсумнiвно, є бiльш бажаним для громадськостi.
Припустимо, що полiтики хочуть зменшити темп iнфляцiї так, щоб
рiвень цiн не змiнювався раптово. Визначимо, як у цьому разi має
змiнитись M . Зниження iнфляцiї зменшить очiкувану iнфляцiю,
тому знизиться номiнальна процентна ставка i пiдвищиться попит
на реальнi грошовi залишки. З умови рiвноваги на ринку грошей
M = PL(i, Y ) випливає таке: оскiльки L(i, Y ) зростає раптово, а P
не робить стрибок, то M повинна стрибнути. Далi, щоб зберегти
цей рiвень iнфляцiї, грошова маса, починаючи з деякого вищого
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Рис. 1.6: Наслiдки змiни темпу зростання грошової маси
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за початковий рiвень, повинна рости повiльнiше. Тому монетарна
полiтика, яка спрямована на постiйне зменшення темпу iнфляцiї,
може полягати в раптовому збiльшеннi пропозицiї грошової маси,
яка пiсля стрибка зростатиме з низьким темпом.



Роздiл 2

Вступ до специфiкацiї
векторної моделi грошового
ринку

Мета нашого емпiричного дослiдження – побудувати економетрич-
ну модель грошового ринку в Українi. Згiдно з макроекономiчною
теоретичною LM моделлю iснує зв’язок мiж величиною грошової
маси, iнфляцiєю, обсягом валового внутрiшнього продукту та про-
центними ставками. Проте моделювання такого зв’язку за допо-
могою одного рiвняння потребує визначення, якi зi змiнних екзо-
геннi (причини), а яка ендогенна (наслiдок). Оскiльки такий подiл
змiнних не є економiчно обгрунтованим i згiдно з кейнсiанськими
моделями кожна зi змiнних може зазнавати збурень, якi впливати-
муть на всю економiку, то моделювання спiввiдношення мiж пока-
зниками грошової сфери треба проводити не за допомогою одного
рiвняння, а за допомогою системи рiвнянь, кожне з яких врахо-
вуватиме вплив певних шокiв. Крiм того, цей зв’язок не є лише
статичним i потребує динамiчного дослiдження. Тому для його мо-
делювання доцiльно враховувати вплив лагових значень змiнних,
якi спостерiгали в попереднi моменти часу. Для реалiзацiї такого
моделювання застосовуватимемо векторнi авторегресiйнi моделi.

Надалi в багатовимiрному коiнтеграцiйному аналiзi моделi по-
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питу на грошi ми використовуватимемо вектор часових рядiв

Xt = [M, P, Y, Rd, Rk]t , t = 1, ..., T ,

де M , P , Y , Rd, Rk – ряди грошової маси, цiн, валового внутрiшньо-
го продукту та процентних ставок за депозитами та кредитами,
вiдповiдно. У моделi всi змiннi розглядатимуться як стохастичнi, i
зi статистичного погляду при їхньому моделюваннi не буде чiтко-
го подiлу на ендогеннi чи екзогеннi. Ми також розглядатимемо два
незалежнi шоки u1 i u2, де u1 позначатиме номiнальний шок зумов-
лений постiйним змiщенням кривої AD, а u2 позначатиме реальний
шок, зумовлений постiйним змiщенням кривої AS.

Перед тим як моделювати данi за допомогою векторної системи,
треба дослiдити властивостi окремих рядiв, якi входитимуть до неї.
Головне питання, яке при цьому потребує особливого дослiдження
– це визначення характеру нестацiонарностi ряду, що пов’язане йо-
го часовою залежнiстю.

Часовий ряд називають коварiацiйно стацiонарним (або слабко
стацiонарним), якщо математичне сподiвання та автоковарiацiї ря-
ду для усiх t не залежать вiд часу. Проте бiльшiсть часових рядiв,
якi характеризують економiчнi величини, не є такими, i змiна їхнiх
значень впродовж деякого промiжку часу має певну тенденцiєю.

Залежнiсть макроекономiчних даних вiд часу статистично мож-
на описати за допомогою стохастичних процесiв. Проте треба вiдрiз-
няти чи економiчна величина є трендово-стастацiонарною, тобто
перетворюється в стацiонарну пiсля видалення тренда, чи неста-
цiонарною змiнною зi стохастичною залежнiстю вiд часу.

У практичних дослiдженнях змiннi класифiкують як нестацiо-
нарнi, якщо вони виявляють високий ступiнь часової залежностi
(незначущi повернення до середнього), а змiннi, якi мають зна-
чущу тенденцiю повернення до середнього значення (тобто часто
перетинають лiнiю свого середнього) розглядають як стацiонарнi.
Важливо наголосити, що стацiонарнiсть, нестацiонарнiсть або як
альтернатива порядок iнтеграцiї змiнної не є економiчною власти-
вiстю змiнної, а доцiльною статистичною моделлю, яка дає змогу
розрiзнити короткостроковi, середньостроковi та довгостроковi змi-
ни в даних.
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Бiльшiсть макроекономiчних змiнних можна розкласти на трен-
дову T , циклiчну C, сезонну S i нерегулярну E компоненти

X = T × C × S ×E .

В звичайному аналiзi трендову складову T зазвичай розглядають
як детермiновану нестацiонарнiсть, проте вона може бути як детер-
мiнованою Td, так i стохастичною Ts, тобто T = Ts × Td. Циклiчна
компонента може буде довготривалою (зокрема 6 - 10 рокiв) i це
так званий довгий цикл Cl, i менш тривалою (3-5 рокiв), короткий
цикл Cs, тобто C = Cl × Cs. Вiдмiннiсть мiж короткими i довгими
циклами полягає в тому, що на часовому промiжку, який дослiд-
жують, довгий цикл можна трактувати як нестацiонарну змiнну, а
короткий цикл – як стацiонарну змiнну.

Для логарифмiв ряду використовують адитивне зображення

x = (ts + td) + (cl + cs) + s + e , (2.1)

де малi лiтери означатимуть те, що розглядається логарифмiчне
перетворення змiнних, тобто x = ln X.

В аналiзi часових рядiв стохастична залежнiсть змiнних вiд ча-
су має найважливiше значення, у цьому разi детермiнований тренд
визначає ненульовий середнiй темп росту, який зазвичай наявний
в економiчних даних.

Для дослiдження стохастичного тренда треба вiдрiзняти непе-
редбаченi шоки з постiйним ефектом (збурення системи з трива-
лим впливом) i непередбаченi шоки з тимчасовим ефектом (корот-
кострокове збурення системи). Постiйний шок, за визначенням, це
шок, який має тривалий ефект впливу на рiвень змiнної, тодi як
вплив тимчасового шоку зникає або пiд час наступного перiоду,
або протягом найближчих декiлькох перiодiв. Наприклад, податок,
який стягують лише в певному перiодi, а в наступних перiодах його
сплата вiдмiняється, визначатиме тимчасовий шок цiн. Це поясню-
ється тим, що цiни зростатимуть тимчасово, але повернуться до
попереднього рiвня пiсля того, як податок вiдмiнили. Отож, тим-
часовий шок можна описати як шок, що вiдбувається двiчi, але з
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протилежними знаками. При пiдсумовуваннi такий шок зникає i
не матиме впливу.

Часовий ряд, що описує нагромадження постiйних випадкових
шокiв з нульовим середнiм i постiйною дисперсiєю, називають сто-
хастичним трендом. Якщо постiйний шок має ненульове середнє
(математичне сподiвання), то цю компоненту описують за допо-
могою лiнiйної детермiнованої трендової складової. Отож, рiзниця
мiж стохастичним i детермiнованим трендом полягає в тому, що
зростання згiдно зi стохастичним трендом вiдбувається випадково,
а детермiнований тренд – постiйний у часi.



Роздiл 3

Дослiдження поведiнки
грошової маси в Українi

Розглянемо застосування теорiї часових рядiв для українського
ринку грошей.

Для аналiзу змiни руху грошей на певну дату i за певний пе-
рiод у фiнансовiй статистицi спочатку в економiчно розвинутих
країнах, а надалi i в Українi, стали використовувати грошовi агре-
гати М0, М1, М2, МЗ, М4. Агрегат М0 охоплює готiвковi кошти в
обiгу: банкноти, металевi монети, в деяких країнах казначейськi бi-
лети. Агрегат М1 складається з агрегату М0 i засобiв на поточних
рахунках банкiв. Саме агрегат М1 обслуговує операцiї з реалiзацiї
валового внутрiшнього продукту (ВВП), розподiлу та перерозподi-
лу нацiонального доходу, накопичення та споживання. Агрегат М2
мiстить М1, термiновi та заощаджувальнi депозити в комерцiйних
банках, а також короткостроковi державнi цiннi папери. Агрегат
М3 мiстить М2, заощаджувальнi вклади в спецiалiзованих кредит-
них закладах, а також цiннi папери, якi обертаються на грошовому
ринку, в тiм числi комерцiйнi векселi, якi виписують пiдприємства.
Агрегат М4 дорiвнює М3 плюс рiзнi форми депозитiв у кредитних
закладах.

Для аналiзу поведiнки та побудови моделi грошової маси в Украї-
нi оберемо показник М2. Динамiку його мiсячних даних у млн.грн.
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впродовж 2001 – 2011 рокiв зображено на рис 3.1.
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Рис. 3.1: Динамiка значень грошової маси (агрегат М2)
впродовж 2001 – 2011 рокiв

Ряд значень грошової маси позначатимемо Mt, а ряд його ло-
гарифмiв позначатимемо lnmt = ln Mt, або просто малою лiтерою
mt = ln Mt, що прийнято в емпiричному аналiзi.

Дослiдимо стацiонарнiсть ряду грошової маси Mt. Динамiка
цього ряду, яка зображена на рис. 3.1, засвiдчує, що з плином часу
значення показника плавно зростають. Така поведiнка, зазвичай,
зумовлена нестацiонарнiстю, причиною якої може бути наявнiсть
детермiнованого або стохастичного тренда, або обох.

Наявнiсть в економiчних рядах стохастичного тренда пояснює-
ться акумулюванням випадкових постiйних шокiв, середнє яких до-
рiвнює нулю, що спричинено циклами виробничо-фiнансової актив-
ностi. Оскiльки невраховування або трактування стохастичного
тренда як детермiнованих змiн є помилковим i призводить до не-
правильних висновкiв, то у цьому дослiдженнi важливим є тесту-
вання ряду на одиничний корiнь, наявнiсть якого свiдчить про сто-
хастичний тренд.
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Оскiльки ряд грошової маси характеризується сезоннiстю, то,
обчисливши сезоннi мiсячнi фактори й усунувши їх з ряду, дослi-
джуватимемо ряди грошової маси, що скорегованi на сезонний фа-
ктор, якi i надалi позначатимемо Mt i mt, вiдповiдно. Для перевiр-
ки рядiв на одиничний корiнь використаємо розширений тест Дiкi-
Фулера. Порiвнюючи обчисленi значення статистики з критичними
значеннями, робимо висновок про наявнiсть одиничного кореня в
часових рядах Mt i mt. Зокрема, результати такого тестування, що
враховує перетин i тренд, для скорегованого на сезоннiсть ряду
логарифмiв грошової маси наведено в табл. 3.1.

Оскiльки ряди Mt та mt мiстять одиничний корiнь, то для по-
дальшого аналiзу розглядатимемо часовi ряди, якi визначають їхнi
прирости, тобто першi рiзницi значень грошової маси Mt та їхнiх
логарифмiв mt вiдповiдно скорегованих на сезоннiсть. Динамiку
рядiв ∆Mt та ∆mt зображено на рис 3.2.
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Рис. 3.2: Динамiка впродовж 2001 – 2011 р.:

a) приростiв грошової маси ∆Mt,
б) темпiв росту грошової маси ∆mt

Зауважимо, що першi рiзницi логарифмiв значень грошової ма-
си визначають темпи росту грошової маси, тобто

∆mt = ∆ ln Mt = ln Mt − ln Mt−1 = ln
Mt

Mt−1
.
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Таблиця 3.1: Результати тестування одиничного кореня
в рiвнях ряду mt

Null Hypothesis: LNMSA has a unit root
Exogenous: Constant, Linear Trend
Lag Length: 1(Automatic – based on SIC, maxlag=12)

t-Statistic Prob.*

Augmentted Dickey-Fuler test statistic 0,511154 0,9993
Test critical values: 1% level -4,030157

5% level -3,444756
10% level -3,147221

*MacKinnon (1996) one-sided p-values.

Augmentted Dickey-Fuller Test Equation
Dependent Variable: D(LNMSA)
Method: Least Squares
Sample(adjusted):2001M03 2011M12
Included observations: 130 after adjustments

Variable Coefficient Std. Error t-Statistic Prob.

LNMSA(-1) 0,004604 0,009007 0,511154 0,6101
D(LNMSA(-1)) 0,214914 0,088334 2,432953 0,0164

C -0,019409 0,094288 -0,205850 0,8372
@TREND(2001M01) -0,000275 0,000229 -1,201933 0,2316

R-squared 0,228891 Mean dependent var 0,023338
Adjusted R-squared 0,210532 S.D. dependent var 0,017965
S. E. of regression 0,015962 Akaike info criterion -5,406946
Sum square resid 0.032102 Schwarz criterion -5.318714
Log likelihood 355,4515 Hannan-Quinn criter. -5,371094
F-statistic 12,46703 Durbin-Watson stat 2,055028
Prob(F-statistic) 0,000000

Графiчний аналiз поведiнки ряду ∆Mt засвiдчує, що диспер-
сiя його коливань з часом зростає. Статистичне дослiдження на
пiдставi тестування вiдповiдних гiпотез виявило, що математичне
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сподiвання та дисперсiя ряду ∆Mt на рiзних часових промiжках є
рiзними, тому цей ряд не є стацiонарним.

Ряд темпiв росту грошової маси ∆mt є стацiонарним, що пiд-
тверджують статистики тестування сталостi математичного спо-
дiвання та дисперсiї, а також значення статистики Дiкi-Фуллера
тестування одиничного кореня в цьому рядi на пiдставi моделi з
перетином (табл. 3.2). Отже, ряд mt є iнтегрований першого по-
рядку, тобто mt ∼ I(1).

Таблиця 3.2: Результати тесту Дiкi-Фуллера
в перших рiзницях ряду mt

Null Hypothesis: D(LNMSA) has a unit root
Exogenous: Constant
Lag Length: 0(Automatic – based on SIC, maxlag=12)

t-Statistic Prob.*

Augmentted Dickey-Fuler test statistic -7.680947 0.0000
Test critical values: 1% level -3,481217

5% level -2,883753
10% level -2,578694

Зауважимо, що середнє ряду ∆mt статистично значущо не до-
рiвнює нулю, що свiдчить про наявнiсть, крiм стохастичного трен-
да також i детермiнованого тренда в значеннях ряду логарифмiв
грошової маси mt, i що спричинює сталий ненульовий темп росту
грошової маси.

Оскiльки ряд характеризується детермiнованим трендом, видi-
лимо його за допомогою фiльтра Годрiка-Прескота. На рис 3.3 си-
нiм кольором зображено скорегований на сезоннiсть ряд логариф-
мiв грошової маси mt. Червоним кольором показано його детермi-
новану (у цьому випадку нелiнiйну) трендову компоненту. Зелена
лiнiя – це скорегований на тренд ряд mt, що вiдображає коливан-
ня грошової маси навколо її лiнiї тренда, i як видно з рисунка (а
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також це пiдтверджує вiдповiдне значення ADF статистики) хара-
ктеризується циклами, що спричиненi стохастичним трендом.
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Рис. 3.3: Результат видалення тренда з ряду mt

за допомогою фiльтра Годрiка-Прескота

Це дослiдження виявило, що врахування лише детермiнованого
тренда (навiть, нелiнiйного як у цьому випадку) не дає правильно-
го шляху моделювання; якщо в початковому рядi наявний одини-
чний корiнь, то стохастичний тренд все ж таки залишиться в рядi
залишкiв моделей, якi враховують лише детермiнованi змiни.



Роздiл 4

Дослiдження iнфляцiї в
Українi

4.1 Емпiричне дослiдження iндексу
споживчих цiн та iнфляцiї

Дослiдимо ряд iндексу споживчих цiн IСЦ, який вимiрює змiну
рiвня цiн в Українi. Динамiку ряду IСЦ,починаючи з кiнця 1991 р.
до грудня 2011 р. (245 спостережень) зображено на рис. 4.1.
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Рис. 4.1: Iндекс споживчих цiн (IСЦ) в Українi
за 1991 - 2011 роки
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На пiдставi цього ряду побудуємо ряди, якi вимiрюватимуть
темп iнфляцiї. Зауважимо, що це можна зробити двома способами

π1t =
IСЦt

100
− 1 та π2t = ln

IСЦt

100
.

Оскiльки

π2t = ln
IСЦt

100
= ln

(
IСЦt

100
− 1 + 1

)
= ln (π1t + 1) ,

то для достатньо низьких темпiв iнфляцiї значення рядiв π1, π2 бу-
дуть майже однаковими, що пiдтверджує рис. 4.2. Для подальшого
моделювання ми використовуватимемо ряд iнфляцiї, визначений
за допомогою логарифмiв iндексу споживчих цiн i позначатимемо
π = π2.
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Рис. 4.2: Мiсячнi темпи iнфляцiї в Українi:

a) за 1991 - 2011 роки; б) за 1996 - 2011 роки

Зауважимо, що до вересня 1996 р. простежувались високi тем-
пи iнфляцiї (50 i бiльше вiдсоткiв за мiсяць), тодi як пiсля введення
в обiг гривнi мiсячна iнфляцiя не перевищувала 7%. Перерахова-
нi на пiдставi мiсячних даних квартальнi та рiчнi темпи iнфляцiї
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впродовж 1997 – 2011 рокiв зображено на рис. 4.3. Бачимо, що за
останнi 15 рокiв середнiй темп iнфляцiї становив 12, 4% в рiк (3%
в квартал), при цьому найбiльшими темпи iнфляцiї були в 2000 р.
– 25, 8% та у 2008 р. – 22, 3%, а найнижчий темп iнфляцiї спосте-
рiгали у 2002 р., а саме дефляцiя в розмiрi −0, 9%.
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Рис. 4.3: Темпи iнфляцiї в Українi за 1997 - 2011 роки:
a) квартальнi; б) рiчнi

Перiоди високої та низької iнфляцiї можна виявити в бiльшос-
тi країн свiту. Вони можуть тривати десятилiття i навiть бiльше, пi-
сля чого рiвень iнфляцiї повертається до свого середнього значен-
ня. Якщо ряд значень iнфляцiї перетинає часто середнiй рiвень
(бiльше 10 разiв), то економетричний аналiз виявить значущi по-
вернення до середнього i ми зробимо висновок, що темп iнфля-
цiї стацiонарний ряд. Зазвичай, щоб це спостерiгати треба мати
спостереження протягом довгого перiоду часу. В перiоди, коли iн-
фляцiя рiдко повертається до середнього, найчастiше це вiдбува-
тиметься у короткостроковому перiодi, ряд трактуватиметься як
нестацiонарний.

Таку властивiсть iнфляцiї iлюструє поведiнка темпу iнфляцiї
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в Українi в рiзнi перiоди, що показано на рис. 4.2 б та рис. 4.4.
На кожному з рисункiв червона лiнiя визначає середнiй рiвень iн-
фляцiї на тому часовому промiжку, на якому його зображено. На
рис. 4.4a часовий ряд iнфляцiї за 12 останнiх рокiв, а також ряд на
рис. 4.2б за 16 останнiх рокiв демонструють частi повернення до
середнього, тобто є стацiонарними, тодi як на рис. 4.4б ряд, що ви-
значає темп iнфляцiї впродовж останнiх 6 рокiв, є нестацiонарним.
Те, що iнфляцiя є стацiонарним процесом в одному дослiдженнi та
нестацiонарним (а саме мiстить стохастичний тренд спричинений
наявнiстю в рядi одиничного кореня) в iнших дослiдженнях зу-
мовлено рiзними часовими промiжками, на яких проводиться таке
дослiдження.
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Рис. 4.4: Мiсячнi темпи iнфляцiї в Українi:

a) за 2000 - 2011 роки;
б) з березня 2006р. до грудня 2011р.

Тому в моделюваннях, якi охоплюють довгi перiоди часу, iнфля-
цiю можна розглядати як стацiонарний I(0) процес, а в дослiджен-
нях, що опираються на даних впродовж нетривалих перiодiв трак-
тувати iнфляцiю як стацiонарний ряд неправильно, треба проводи-
ти вiдповiднi тестування на одиничний корiнь i визначати степiнь



4.2. Емпiричне дослiдження рiвнiв цiн 45

iнтегрованостi ряду. Тест Дiкi-Фулера для ряду iнфляцiї в Українi
за перiод з 2006 р. свiдчить про наявнiсть одиничного кореня, тому
тут ряд π ∼ I(1).

4.2 Емпiричне дослiдження рiвнiв цiн

Дослiдимо також поведiнку ряду цiн. На рис. 4.5 зображено ди-
намiку ряду Pt, який визначає рiвень цiн в Українi починаючи з
перiоду введення гривнi в обiг, тобто з вересня 1996 р. (184 спосте-
реження).
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Рис. 4.5: Динамiка цiн в Українi з вересня 1996р. до грудня 2011р.

Поведiнка ряду Pt демонструє зростаючий нестацiонарний у ча-
сi характер, зокрема, статистичнi данi засвiдчують, що цiни впро-
довж цього перiоду зросли в шiсть разiв.

Ми дослiджуватимемо ряд логарифмiв цiн pt = ln Pt. Оцiнив-
ши регресiю цiн стосовно константи та тренда на пiдставi даних з
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09.1996 до 12.2011 (184 спостереження), отримаємо

l̂n pt = − 0, 53 + 0, 009 t , R2 = 0, 97 , t = 1, ..., 184 .

(−31, 2) (91, 3)

В дужках подано t-статистики параметрiв моделi. Графiк реальних
(червона лiнiя), оцiнених за моделлю (зелена лiнiя) значень рiвня
цiн, а також ряд залишкiв (синя лiнiя) показано на рис. 4.6.
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Рис. 4.6: Реальнi та оцiненi значення ряду логарифмiв рiвня цiн
на пiдставi спостережень з 09.1996 – 12.2011р.,
залишки моделi детермiнованого лiнiйного тренда
(trend-adjusted log price : I(1) trend)

Залишки цiєї моделi є рядом цiн, який скорегований на тренд
за допомогою лiнiйної моделi. Результати тесту Дiкi -Фулера для
цього ряду свiдчать про те, що вiн мiстить одиничний корiнь, тобто
характеризується стохастичним трендом. Дослiдивши першi рiзни-
цi ряду скорегованих на тренд цiн, отримуємо, що цей ряд стацiо-
нарний. Отже, ряд цiн pt на промiжку 09.1996 – 12.2011 i є iнтегро-
ваним процесом першого порядку I(1).
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На рис. 4.7 показано ряд рiвнiв цiн pt = ln Pt та його першi рiз-
ницi dp = ∆ pt = ∆ ln Pt протягом вересня 1996р. – грудня 2011р.
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Рис. 4.7: Значення впродовж 09.1996 – 12.2011р.:

a) ряду логарифмiв рiвнiв цiн pt;
б) його перших рiзниць dp = ∆pt

Розглянемо також модель лiнiйного детермiнованого тренда для
ряду цiн pt, який грунтується на спостереженнях з 03.2006 до 12.2011
(70 спостережень). Оцiнивши її, отримуємо подiбнi результати

l̂n pt = − 1, 99 + 0, 011 t , t = 1, ..., 70 , R2 = 0, 96 .

(−33, 1) (39, 8)

Проте залишки цiєї моделi, якi є скорегованим на тренд рядом цiн
i зображенi на рис. 4.8, мають iншi властивостi.

Дослiдимо властивостi перших i других рiзниць ряду залиш-
кiв. Тестування Дiкi-Фулера виявили, що i ряд залишкiв у рiвнях
i їхнi першi рiзницi мiстять одиничний корiнь, а стацiонарним те-
пер є ряд других рiзниць. Тому ряд скорегованих на тренд цiн pt

на промiжку 03.2006 – 12.2011 i є iнтегрованим процесом другого
порядку I(2).
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Рис. 4.8: Реальнi та оцiненi значення ряду логарифмiв рiвня цiн
на пiдставi спостережень з 03.2006 – 12.2011,
залишки моделi детермiнованого лiнiйного тренда
(trend-adjusted log price : I(2) trend)

На рис. 4.9 показано ряд рiвнiв цiн pt = ln Pt, його першi та
другi рiзницi dp = ∆ pt, ∆2pt = ∆(∆pt) протягом березня 2006р. –
грудня 2011р.

Зауважимо таке: оскiльки

IСЦt =
Pt

Pt−1
· 100% ,

то

dpt = ∆pt = ∆ ln Pt = ln Pt − ln Pt−1 =

= ln
(

Pt

Pt−1

)
= ln

(
IСЦt

100

)
= π2t ,

тобто першi рiзницi ряду логарифмiв цiн є рядом iнфляцiї, що ми
визначали ранiше.

Висновок нашого емпiричного дослiдження засвiдчує, що ряд
цiн на рiзних часових промiжках має рiзнi властивостi. А саме,
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Рис. 4.9: Значення (впродовж 03.2006 – 12.2011р.):
a) ряду логарифмiв цiн pt;
б) перших рiзниць dpt = ∆pt;
в) других рiзниць ∆2pt

якщо ряд цiн використовують у моделюваннi, що базується на спо-
стереженнях протягом останнiх 16 рокiв, то ми можемо трактувати
його як I(1) процес i використовувати стацiонарний ряд iнфляцiї.
Якщо ж для моделювання використовувати данi за останнi 6 ро-
кiв, то треба враховувати, що ряд цiн є I(2) процесом, а ряд, що
визначає темп iнфляцiї, I(1) процесом.

4.3 Теоретичнi дослiдження характеру
нестацiонарностi цiн та iнфляцiї

Дослiдимо стохастичний тренд в рядi iнфляцiї πt. Для цього для
простоти припустимо, що цей ряд описується процесом випадково-
го блукання

πt = πt−1 + εt , (4.1)

= εt(1 + L + L2 + · · ·+ Lt−1) + π0 , t = 1, . . . , T ,

де εt ∼ N [0, σ2], L – лаговий оператор такий, що Lmxt = xt−m, i
εt = εp,t + εs,t складається з постiйного шоку εp,t, а також тимчасо-
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вого шоку εs,t. Прийнявши, що прирости iнфляцiї мають нульове
середнє, ми припускаємо, що iнфляцiя не може мати детермiнова-
ного тренда.

Внаслiдок нагромадження шокiв, починаючи з деякого почат-
кового значення iнфляцiї, π0, отримуємо

πt =
t∑

i=1

εi + π0 = (4.2)

=
t∑

i=1

(εp,i + εs,i) + π0 =
t∑

i=1

εp,i +
t∑

i=1

εs,i + π0 =

= εp,t + εp,t−1 + εp,t−2 + · · ·+ εp,1+
+ εs,t + εs,t−1 + εs,t−2 + · · ·+ εs,1 + π0 =

≈
t∑

i=1

εp,i + us,t + π0 ,

де похибка us,t є стацiонарним процесом рухомого середнього. От-
же, при пiдсумовуваннi збурень εi в рiвнi πt залишається тiльки
ефект постiйних шокiв, тодi як вплив тимчасових шокiв внаслiдок
пiдсумовування зникає. У цьому випадку iнфляцiя є iнтегрованим
процесом першого порядку, тобто за припущення (4.2) πt ∼ I(1) i
рiвень iнфляцiї характеризується стохастичним трендом за деякого
початкового значення.

Розглянемо тепер ряд цiн. Зауважимо, що
t∑

k=1

πk =
t∑

k=1

ln
IСЦk

100
=

=
t∑

k=1

ln
Pk

Pk−1
= ln

t∏

k=1

Pk

Pk−1
=

= ln
(

Pt

Pt−1
· Pt−1

Pt−2
· · · · · ·P2

P1
· P1

P0

)
= ,

= ln
(

Pt

P0

)
= ln Pt − ln P0 =

= pt − p0 . (4.3)
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Тому ряд цiн, який отримуємо з (4.2), набуде вигляду

pt =
t∑

k=1

πk + p0 =
t∑

k=1

k∑

i=1

εi + π0t + p0 . (4.4)

Тобто, якщо iнфляцiя є I(1) процесом з ненульовим середнiм, то
цiни будуть мiстити подвiйно нагромаджений стохастичний тренд

t∑
k=1

k∑
i=1

εi. Отже, скорегований на тренд ряд цiн є iнтегрованим про-

цесом другого порядку, що можна записати pt ∼ I(2).
Рисунки 4.6 – 4.9 iлюструють рiзнi стохастичнi тренди в мiсяч-

них даних темпiв iнфляцiї в Українi. Зокрема, ряд iнфляцiї (рис.
4.6 - 4.7), що розглядається впродовж 1996 – 2011 рокiв, є I(0)
процесом, який вiдповiдає випадку I(1) ряду цiн. Проте графiки
на рис. 4.8 - 4.9 впродовж 2006 - 2011 рокiв показують I(1) тренд
в рядi iнфляцiї πt, що еквiвалентно першим рiзницям I(2) тренда
в цiнах – πt = ∆pt. Зауважимо, що середня впродовж усього перiо-
ду iнфляцiя є додатною, а це означає, що рiвень цiн pt мiстить
лiнiйний детермiнований тренд. Отож, ненульове середнє перших
рiзниць (∆p 6= 0) вiдповiдає лiнiйному тренду в рiвнях цiн pt.

Питання про те, чи темпи iнфляцiї треба розглядати як I(1)
чи I(0), є предметом для дискусiї. Емпiричне дослiдження вияви-
ло, що українська iнфляцiя, яку вимiряли за останнi шiсть рокiв,
ймовiрно, краще моделюється нестацiонарним процесом, тодi як
вимiряна за останнi 16 рокiв – стацiонарним, хоча i сильно автоко-
рельованим процесом.

Для опису останнього випадку (4.1) треба замiнити на

πt = ρπt−1 + εt =
= (1 + ρL + ρ2L2 + · · ·+ ρt−1Lt−1)εt + ρtπ0 , t = 1, . . . , T ,

звiдки отримуємо

πt =
t∑

i=1

ρt−iεi + ρtπ0 = εt + ρεt−1 + · · ·+ ρt−1ε1 + ρtπ0 , (4.5)
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де параметр авторегресiї ρ менший, але, можливо, близький до оди-
ницi. У цьому випадку ряд цiн можна подати у виглядi

pt =
t∑

s=1

πs + π0 =

=
t∑

s=1

(
s∑

i=1

ρs−iεi + ρsπ0

)
+ p0 =

=
t∑

s=1

s∑

i=1

ρs−iεs + π0

t∑

s=1

ρs + p0 .

Отже, цiни характеризуються строгим авторегресiйним стохастич-
ним трендом першого порядку. Рiзниця мiж (4.2) i (4.5) є лише
питанням моделювання. В першому випадку параметр ρ апрокси-
мується одиницею, тому що вибiрка занадто мала для того, щоб
оцiнка статистично вiдрiзнялася вiд одиницi. У другому випадку
перiод вибiрки мiстить достатню кiлькiсть спостережень для то-
го, щоб ρ статистично значущо вiдрiзнялося вiд одиницi. У цьому
сенсi рiзниця мiж довгостроковою циклiчною компонентою cl i ts
в (2.1) полягає в тому, що ts – справдi є процесом з одиничним ко-
ренем (ρ = 1), тодi як cl є майже процесом з одиничним коренем
(ρ ≤ 1), i треба мати дуже велику вибiрку, щоб вiдрiзнити його вiд
справжнього процесу з одиничним коренем.



Роздiл 5

Дослiдження ряду ВВП
України

Дослiдимо ряд номiнального валового внутрiшнього продукту в
Українi. Динамiку цього ряду впродовж 2002 – 2011 рокiв зображе-
но на рис. 5.1. Бачимо, що значення ряду мають значний коливний
циклiчний характер i тенденцiю зростання в часi. Оцiнений серед-
нiй темп росту номiнального ВВП становить 1% в мiсяць.
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Рис. 5.1: Номiнальний ВВП в Українi за 2002 - 2011 роки
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Ряд значень номiнального ВВП позначатимемо Yt, а ряд його
логарифмiв – малою лiтерою yt = ln Yt. Дослiдимо стацiонарнiсть
рядiв Yt i yt = ln Yt. Результати видiлення детермiнованого тренда
за допомогою фiльтра Годрiка-Прескота зображено на рис. 5.2.

-60,000

-40,000

-20,000

0

20,000

40,000

60,000

0

40,000

80,000

120,000

160,000

2002 2003 2004 2005 2006 2007 2008 2009 2010 2011

Y Trend Cycle

Hodrick-Prescott Filter (lambda=14400)

Рис. 5.2: Видалення з ряду Yt детермiнованого нелiнiйного тренда
за допомогою фiльтра Годрiка-Прескота

Розглянемо також поведiнку реального ВВП, що визначає ва-
ловий внутрiшнiй продукт у постiйних цiнах (рис. 5.3).

Позначатимемо Y r – реальний ВВП та yr = ln Y r – його лога-
рифм, вiдповiдно. На рис. 5.4 зображено коливання ряду логари-
фмiв реального ВВП навколо лiнiї його детермiнованого нелiнiйно-
го тренда, що оцiнюється полiномом сьомого порядку. Зауважимо,
що впродовж цих 10 рокiв темп зростання реального ВВП дуже
малий i становить приблизно 0, 1%.
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Рис. 5.3: Реальний ВВП в Українi за 2002 - 2011 роки
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Рис. 5.4: Коригування на тренд ряду логарифмiв реального ВВП у
перiод з 03.2006 до 12.2011р.
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Проведене дослiдження засвiдчує, що ряд номiнального ВВП
(Y ) i ряд його логарифмiв (y = ln Y ) мiстять нелiнiйний детер-
мiнований тренд, коливання навколо якого є стацiонарними. Ряд
реального ВВП (Y r) i ряд його логарифмiв yr мiстять дуже не-
значний нелiнiйний тренд i також не мiстять одиничного кореня.
Отже, на вiдмiну вiд рядiв грошової маси та iнфляцiї ряд значень
реального ВВП не мiстить стохастичного тренда, що характеризу-
вав би його циклiчну складову.



Роздiл 6

Дослiдження рядiв
процентних ставок в
Українi

Для дослiдження динамiчних зв’язкiв на грошовому ринку важли-
ву роль вiдiграє динамiка процентних ставок. Ми розглядатимемо
ряд, який визначає iнтегральну процентну ставку за кредитами,
i є зваженим середнiм процентних ставок за кредитами в реаль-
ний сектор економiки в нацiональнiй валютi та в iноземнiй валютi.
Зазначенi процентнi ставки обчислено за даними статистичної звi-
тностi банкiв України. Позначимо ряд процентної ставки за кре-
дитами Rk. Щоденнi значення цього ряду в перiод з березня 2006
р. до грудня 2011 р. (всього 1687 спостережень) зображено на рис.
6.1.

Також розглянемо ряд, який визначає iнтегральну ставку за
депозитами, i є зваженим середнiм процентних ставок за залуче-
ними депозитами в нацiональнiй валютi (в тiм числi за строковими
депозитами в нацiональнiй валютi) та в iноземнiй валютi. Познача-
тимемо його Rd. Динамiку щоденних значень цього ряду впродовж
березня 2006 – грудня 2011 року (1687 спостережень) зображено на
рис. 6.2.
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Рис. 6.1: Щоденнi значення iнтегральної процентної ставки
за кредитами впродовж березня 2006 – грудня 2011р.
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Рис. 6.2: Щоденнi значення iнтегральної процентної ставки
за депозитами впродовж березня 2006 – грудня 2011р.
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Для того, щоб можна було використати цi данi для моделюван-
ня разом з рядами грошової маси, iнфляцiї та ВВП, обчислимо на
їхнiй пiдставi мiсячнi значення процентних ставок за кредитами та
депозитами, вiдповiдно. Динамiку таких рядiв зображено на рис.
6.3.
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Рис. 6.3: Мiсячнi значення iнтегральних процентних ставок:
а) за депозитами; б) за кредитами
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Аналiз даних засвiдчує, що найвищими були процентнi ставки
в кiнцi 2008 та на початку 2009 року, що зумовлено початком кри-
зових явищ в українськiй економiцi.

Дослiдження стацiонарностi рядiв процентних ставок виявило,
що обидва ряди мiстять одиничний корiнь, тобто характеризуються
стохастичним трендом i описуються I(1) процесами.



Роздiл 7

Аналiз векторних моделей
грошового ринку

7.1 Аналiз випадку, за якого ряд цiн є I(2)
процесом

Припустимо, що довгостроковий стохастичний тренд ts описується
подвiйним нагромадженням номiнальних AD шокiв

∑∑
u1i, а дов-

га циклiчна компонента cl – простим нагромадженням номiнальних
AD шокiв

∑
u1i, а також простим нагромадженням реальних AS

шокiв
∑

u2i.
Проведемо економетричний аналiз моделi, яка побудована на

основi зроблених припущень




mt

pt

yr
t

rd,t

rk,t




=




c11

c21

0
0
0




[∑∑
u1i

]
+




d11 d12

d21 d22

d31 d32

d41 d42

d51 d52




[ ∑
u1i∑
u2i

]
+




g1

g2

g3

0
0




[t] .

(7.1)
Таке зображення дає змогу розрiзнити довгостроковий стохасти-
чний тренд у рядi цiн

∑∑
u1i, середньостроковий стохастичний

тренд у рядi iнфляцiї
∑

u1i та середньостроковий стохастичний
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тренд у реальному бiзнес-секторi економiки
∑

u2i. Компонента де-
термiнованого тренду td = t, вимiрює лiнiйне зростання номiналь-
ної грошової маси, цiн, а також реального доходу.

У загальному випадку, якщо g1 6= 0, g2 6= 0, g3 6= 0, то середнiй
темп зростання реального доходу та цiн не дорiвнює нулю, що цiл-
ком узгоджується з реальними фактами для бiльшостi розвинених
країн.

Якщо в системi (7.1) g3 = 0 та d31 = 0, то рiвняння для yr
t

мiститиме лише збурення
∑

u2i, що описуватиме реальний довго-
строковий стохастичний тренд в економiцi. У цьому випадку мати-
мемо, що ряд реального доходу описується процесом з структурним
одиничним коренем, що було отримано в роботах, якi стосуються
стохастичних, на противагу до детермiнованих, реальних моделей
зростання (зокрема, в працях Кiнга, Плосера, Стока, Ватсона).

Якщо g3 6= 0, то лiнiйний часовий тренд пояснює довгостроко-
вий зростаючий тренд, а

∑
u2i описує середньостроковi вiдхилення

вiд цього тренду, тобто довгi бiзнес-цикли.
У першому випадку (g3 = 0) припускають, що середнiй реаль-

ний темп зростання рiвний нулю, тодi як з g3 6= 0 випливає не-
нульовий середнiй темп зростання. Вiд того, чи включатимемо ми
лiнiйний тренд в (7.1) чи нi, буде залежати чи iнтерпретуватиме-
мо ми другий стохастичний тренд

∑
u2i як довгостроковий стру-

ктурний тренд чи нi. Таким чином, можна сказати, що рiзниця
мiж довгостороковим i середньостроковим стохастичним трендом
у даному випадку зумовлена вiдмiннiстю мiж I(1) зi стохастичним
нелiнiйним трендом та I(1) зi стохастичним лiнiйним трендом.

Друге рiвняння системи (7.1) описує pt як функцiю вiд I(2)
тренду та двох I(1) трендiв. Якщо d21 = d22 = 0, то процес, який
породжує данi для pt, вiдповiдає (4.4). Це означає, що справжня
модель iнфляцiї є випадковим блуканням

∆pt = ∆pt−1 + u1t ,

i таким чином векторна модель не буде мiстити жодних iнших чин-
никiв для пояснення iнфляцiї. Якщо, з iншого боку,

∆pt = ∆pt−1 + b1∆xt + u1t ,



7.1. Аналiз випадку, за якого ряд цiн є I(2) процесом 63

то процес, що породжує данi цiн буде мiстити I(2) тренд, а також
додатковий стохастичний тренд у xt.

Умови довгострокової гомогенностi цiн
Розглянемо детальнiше трендовi компоненти в рiвняннях для

mt i pt системи (7.1), якi можна переписати у виглядi

mt = c11

∑∑
u1i + d11

∑
u1i + d12

∑
u2i + g1t ,

pt = c21

∑∑
u1i + d21

∑
u1i + d22

∑
u2i + g2t .

Якщо (c11, c21) 6= 0, то {mt, pt} ∼ I(2). Якщо, крiм того, c11 = c21,
то реальнi грошовi залишки описуватимуться рiвнянням

mt − pt = (d11 − d21)
∑

u1i + (d12 − d22)
∑

u2i + (g1 − g2)t

та їх порядок iнтегрованостi буде не бiльшим за I(1). Якщо d11 6=
d21, d12 6= d22, то mt i pt будуть коiнтегрованими з I(2) до I(1),
тобто становитимуть CI(2, 1). Якщо, крiм того, g1 6= g2, то темп
зростання реальної грошової маси описуватиметься лiнiйним трен-
дом.

У випадку (mt − pt) ∼ I(1) маємо довгострокову гомогеннiсть
цiн, i тому таке економiчне припущення становить основу стати-
стичної перевiрки, яку проводять на основi тестування вiдповiдних
гiпотез. Грошова маса та цiни рухаються разом у довгостроковому,
але не обов’язково в середньостроковому перiодi (протягом довгого
бiзнес-циклу). Довгострокова та середньострокова гомогеннiсть цiн
вимагає, щоб c11 = c21 i d11 = d21, тобто у цьому випадку номiналь-
нi AD шоки u1t впливають однаково на грошову масу та цiни i в
довгостроковому, i в середньостроковому перiодi. Оскiльки реаль-
ний стохастичний тренд

∑
u2i скорiше за все входить у рiвняння

для mt, але при цьому вiн не обов’язково повинен бути наявний у
рiвняннi для pt, то спiльне тестування довго- та середньостроко-
вої гомогенностi цiн не еквiвалентне тестуванню (mt − pt) ∼ I(0).
Таким чином, спiльна гiпотеза перевiряється не так просто, як гi-
потеза лише довгострокової гомогенностi цiн.
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Зауважимо, що з (mt− pt) ∼ I(1) випливає (∆mt−∆pt) ∼ I(0),
тобто з довгострокової гомогенностi цiн випливає коiнтеграцiя мiж
iнфляцiєю та темпом зростання грошової маси. Якщо це так, (хоча
у перiоди фiнансових iнновацiй номiнальна грошова маса та цiни
не обов’язково однорiдно пов’язанi мiж собою), то стохастичний
тренд iнфляцiї може так само добре вимiрюватись стохастичним
трендом зростання грошової маси.

Припущення довгострокової гомогенностi цiн
Надалi будемо припускати довгострокову гомогеннiсть цiн, тоб-

то c11 = c21 i дослiдимо рiзнi випадки, за яких або наявна, або
вiдсутня середньострокова цiнова гомогеннiсть. Тут зручно перет-
ворити вектор номiнальних даних у реальнi та записати систему
(7.1) для реальних грошових залишкiв (m− p) i темпу iнфляцiї ∆p
(що еквiвалентний ∆m) у виглядi




mt − pt

∆pt

yr
t

Rm,t

Rb,t




=




d11 − d21 d12 − d22

c21 0
d31 d32

d41 d42

d51 d52




[ ∑
u1i∑
u2i

]
+

+




g1 − g2

0
g3

0
0




t + . . . (7.2)

У системi (7.2) порядок iнтегрованостi всiх змiннi є не бiльшим
за I(1). На темп iнфляцiї (що вимiрюється як ∆pt) впливає лише∑

u1i, тодi як на всi iншi змiннi можуть впливати обидва тренди∑
u1i i

∑
u2i. Зроблене ранiше припущення, що u1t вимiрює шок

кривої AD у цьому випадку є надто обмежуючим, оскiльки немає
жодних причин припускати, що шоки кривої AS не впливають на
iнфляцiю. З цього випливає, що емпiрична iдентифiкацiя u1t i u2t

є досить складною та потребує додаткового дослiдження.
Випадок, за якого скорегований щодо тренду ряд реальних гро-

шових залишкiв стацiонарний, тобто задовольняє умову (mt−pt) ∼
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I(0), потребує, щоб d11 = d21 i d12 = d22, що мало ймовiрно з еко-
номiчної точки зору. Можна очiкувати, що реальний стохастичний
тренд

∑
u2i впливає на грошову масу (за рахунок зростання кiль-

костi угод, запобiжних заходiв i спекулятивного попиту на грошi),
але не на рiвень цiн, тобто, що d12 6= 0 i d22 = 0.

Випадок, за якого (mt − pt − yr
t ) ∼ I(0), тобто швидкiсть обiгу

грошей є стацiонарною змiнною, вимагає, щоб d11 − d21 − d31 = 0,
d12−d22−d32 = 0 i g1−g2−g3 = 0. Якщо d11 = d21 (тобто маємо се-
редньострокову гомогеннiсть цiн), d22 = 0 (реальний стохастичний
тренд не впливає на цiни), d31 = 0 (середньострокове зростання цiн
не впливає на тривалий (довгий) бiзнес-цикл у реальному доходi) i
d12 = d32, то mt−pt−yr

t ∼ I(0). У цьому випадку реальна грошова
маса та реальний сукупний дохiд мiстять один спiльний тренд – ре-
альний стохастичний тренд

∑
u2i. Стацiонарнiсть швидкостi обiгу

грошей означає спiльний стохастичний рух рядiв грошової маси,
цiн i доходу, що вiдповiдає вiдомому монетариському припущенню
Фрiдмана, що ”iнфляцiя завжди та скрiзь є питанням грошей”. Цей
випадок (mt − pt − yr

t ) ∼ I(0) у цiлому не отримав емпiричної пiд-
тримки (зокрема, це випливає з багатьох праць Юзелiуса та Торо).
На рис. 7.1 зображено динамiку швидкостi обiгу грошей в Українi,
що також iлюструє очевидну нестацiонарнiсть цiєї змiнної.
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Рис. 7.1: Нестацiонарний ряд швидкостi обiгу грошей

Результати тестiв Дiкi-Фуллера (табл. 7.1) показують, що ряд
mt−pt мiстить одиничний корiнь у моделi з трендом та перетином,
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а ряд його перших рiзниць у моделi з перетином одиничного коре-
ня не мiстить. Тому ряд, який визначає швидкiсть обiгу грошей,
мiстить стохастичний тренд i є iнтегрованим першого порядку.

Таблиця 7.1: Результати тестування одиничного кореня в рядi
швидкостi обiгу грошової маси

Sample(adjusted): 2006M04 2011M12
Null Hypothesis: MP has a unit root D(MP) has a unit root
Exogenous: Constant, Linear Trend Exogenous: Constant

t-Statistic Prob. t-Statistic Prob.

Augmentted Dickey-Fuler test statistic -2,298 0,428 -6,796 0,000
Test critical values: 1% level -4,096 -3,530

5% level -3,476 -2,904

Отже, розглянемо припущення, за якого швидкiсть обiгу гро-
шей є I(1). У випадку, коли (mt − pt − yr

t ) ∼ I(1) матимемо: або
(d11 − d21 − d31) 6= 0, або (d12 − d22 − d32) 6= 0. Це означає, що два
спiльнi стохастичнi тренди впливають на рiвень реальної грошової
маси та рiвень реального доходу по-рiзному.

Розглянемо два часткових випадки.
Спочатку припустимо, що iнфляцiя коiнтегрує зi швидкiстю

обiгу грошей, тобто

(mt − pt − yr
t ) + b1∆pt ∼ I(0) , (7.3)

або
(mt − pt − yr

t ) + b2∆mt ∼ I(0) .

За попереднiх припущень, що d31 = 0, d22 = 0 i d12 = d32, з I(0)
припущення в (7.3) випливає, що d11 − d21 = −b1c21. Якщо b1 > 0,
то (7.3) можна розглядати як рiвняння попиту на грошi, в якому
альтернативна вартiсть зберiгання грошей за допомогою реальних
запасiв, яка вимiрюється як ∆pt, визначає обсяг зберiгання грошей.
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З iншого боку у випадку, якщо b1 < 0, iнфляцiя коригує зайвi гро-
шi, проте якщо |b1| < 1 з деяким часовим лагом. У цьому випадку
неможливо iнтерпретувати (7.3) як рiвняння попиту на грошi.

У другому випадку припустимо, що процентнi ставки та швид-
кiсть обiгу грошей коiнтегрують, тобто

(mt − pt − yr
t )− b3(Rm −Rb)t ∼ I(0) . (7.4)

Оскiльки (Rm−Rb)t ∼ I(1), то або (d41−d51) 6= 0, або (d42−d52) 6= 0,
або i те, й iнше. В обох випадках стохастичний тренд у процен-
тних ставках повинен коiнтегрувати зi стохастичним трендом у
швидкостi обiгу грошей для виконання (7.4). Якщо b3 > 0, то (7.4)
можна iнтерпретувати як рiвняння попиту на грошi, в якому аль-
тернативна вартiсть зберiгання грошей за допомогою облiгацiй ви-
значає рiшення агентiв щодо зберiгання грошей. З iншого боку,
якщо b3 < 0, то iнтерпретацiя (7.4) як рiвняння попиту на гро-
шi вже не є можливою, i (7.4) натомiсть може визначати правила
полiтики центрального банку.

7.2 Аналiз випадку, за якого ряд цiн є I(1)
процесом

У цьому випадку ρ < 1 в

πt =
t∑

i=1

ρt−iεi + ρtπ0 = εt + ρεt−1 + . . . + ρt−1ε1 + ρtπ0 (7.5)

i матимемо, що iнфляцiя є стацiонарною, проте ймовiрно сильно
автокорельованою змiнною. Тодi зображення векторного процесу
набуде вигляду
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Розглянемо рiвняння для грошової маси та цiн

mt = c11

∑
u1i + d12

∑
u2i + g1t ,

pt = c21

∑
u1i + d22

∑
u2i + g2t .

Якщо c11 = c21, то маємо довгострокову гомогеннiсть цiн. Проте
(mt−pt) ∼ I(1) у випадку, якщо умова d12−d22 = 0 не виконується.

Якщо d12 6= 0 i d22 = 0, то

mt − pt = d12

∑
u2i + (g1 − g2)t .

Якщо d12 = d32, то (mt−pt−yr
t ) ∼ I(0). З {mt, pt} ∼ I(1) випливає,

що {∆p,∆m} ∼ I(0), а реальна вiдсоткова ставка не може бути
стацiонарною, якщо не виконується d42 = d52 = 0.

Отже, наслiдком трактування цiн як I(1) є те, що номiнальнi
процентнi ставки повиннi розглядатися як I(0). Таке економiчне
обмеження на (7.6) вiдповiдає економетричнiй моделi
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Однак припущення, що довгострокова процентна ставка стацiо-
нарна, суперечить арбiтражнiй теорiї, яка передбачає, що E t[∆Rb,t]
= 0. Тому довгострокова номiнальна процентна ставка повинна бу-
ти I(1). Згiдно зi спiввiдношенням Фiшера темп iнфляцiї та номi-
нальна процентна ставка повиннi бути коiнтегрованими для отри-
мання стацiонарної реальної процентної ставки, тому темп iнфля-
цiї також повинен бути I(1). Таким чином, специфiкацiя (7.7) не в
змозi забезпечити моделювання, яке б узгоджувалось як з теоре-
тичними, так i емпiричними висновками.



Роздiл 8

Векторнi авторегресiйнi
моделi

Ймовiрнiсний пiдхiд в економетрицi потребує явного ймовiрнiсного
формулювання емпiричної моделi, так щоб можна було отримати
повнiстю специфiковану статистичну модель i перевiрити її на пiд-
ставi даних.

Для одночасного моделювання декiлькох часових рядiв, яке вра-
ховувало б лаги змiнних, використовують векторнi авторегресiйнi
моделi, якi зазвичай застосовуються для прогнозування системи
взаємопов’язаних часових рядiв i для аналiзу динамiчного впли-
ву випадкових збурень на систему змiнних. VAR пiдхiд не потре-
бує специфiкацiї структурних зв’язкiв, а моделює кожну ендогенну
змiнну як функцiю лагових значень усiх змiнних системи.

Специфiкацiя VAR моделi має вигляд

xt = Π1xt−1 + . . . + Πkxt−k + ΦDt + εt , t = 1, . . . , T . (8.1)

де xt – p-вимiрний вектор ендогенних змiнних; D – d-вимiрний век-
тор екзогенних змiнних; Π1, . . . ,Πk i Φ – матрицi невiдомих пара-
метрiв моделi, якi треба оцiнити, i εt вектор збурень, якi можуть
корелювати мiж собою, але не корелюють з власними лаговими
значеннями, а також не корелюють з усiма змiнними в правiй час-
тинi системи.

69
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Оскiльки в правiй частинi системи наявнi тiльки лаговi значен-
ня ендогенних змiнних, то не виникає проблеми симультативностi
i як буде показано згодом можна отримати консистентнi оцiнки.
Незважаючи на те, що збурення εt можуть бути одночасно коре-
льованими, МНК оцiнка є ефективною та еквiвалентною до ОМП
оцiнки.

8.1 Метод максимальної правдоподiбностi
оцiнювання необмеженої VAR моделi

За припущення про те, що параметри Θ = {µ0,Π1,Π2, . . . ,Πk,Ω}
VAR моделi

xt = µ0 + Π1xt−1 + . . . ,Πkxt−k + εt , t = 1, . . . , T (8.2)

εt ∼ INp (0,Ω) ,

є необмеженi, виведемо оцiнку максимальної правдоподiбностi, що
є умовною за початковими значеннями процесу.

Перепишемо (8.2) у виглядi

xt = B′Zt + εt, t = 1, . . . , T , (8.3)

де B′ = [µ0,Π1,Π2, . . . ,Πk], Z′t = [1,x′t−1,x
′
t−2, . . . ,x

′
t−k], а почат-

ковi значення X0 =
[
x′0,x

′
−1, . . . ,x′−k+1

]
заданi.

Для знаходження ОМП оцiнок B i Ω використаємо необхiднi
умови максимуму функцiї правдоподiбностi. Для цього розглянемо
логарифм функцiї правдоподiбностi

ln L(B,Ω;X) = − Tp

2
ln(2π)− T

2
ln |Ω|−

− 1
2

T∑

t=1

(xt −B′Zt)′Ω−1(xt −B′Zt) .

Використавши умову ∂ ln L/∂B = 0, одержимо

T∑

t=1

xtZ′t = B̂′
T∑

t=1

ZtZ′t ,
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тому FIML оцiнка B дорiвнює

B̂′ =
T∑

t=1

(xtZ′t)

(
T∑

t=1

ZtZ′t

)−1

= MxZM−1
ZZ . (8.4)

Далi з умови ∂ lnL/∂Ω = 0 отримаємо оцiнку Ω

Ω̂ = T−1
T∑

t=1

(xt − B̂′Zt)(xt − B̂′Zt)′ = T−1
T∑

t=1

ε̂tε̂
′
t . (8.5)

Оцiнки максимальної правдоподiбностi (8.4) i (8.5) у цьому випад-
ку спiвпадають з вiдповiдними МНК оцiнками. Тепер ми можемо
знайти максимальне значення логарифма функцiї правдоподiбно-
стi за ML оцiнок B̂ i Ω̂

lnLmax = −Tp

2
ln(2π)−T

2
ln

∣∣∣Ω̂
∣∣∣−1

2

T∑

t=1

(
xt − B̂′Zt

)′
Ω̂−1

(
xt − B̂′Zt

)
.

Покажемо, що ln Lmax = −1
2T ln ˆ|Ω|+ постiйнi члени. Для цього

спочатку розглянемо
(
xt − B̂′Zt

)′
Ω̂−1

(
xt − B̂′Zt

)
= ε̂′Ω̂−1ε̂t =

=
∑

ij

ε̂t,i

(
Ω̂−1

)
ij

ε̂t,j =

=
∑

ij

(
Ω̂−1

)
ij

ε̂t,j ε̂t,i =

=tr
{
Ω̂−1ε̂tε̂

′
t

}
.

Тут ми використали результат, що tr (AB) =
∑

ij AijBji. Пiдсумо-
вуючи по T , отримаємо

T∑
t=1

(
xt − B̂′Zt

)′
Ω̂−1

(
xt − B̂′Zt

)
=

T∑
t=1

tr
{
Ω̂−1ε̂tε̂

′
t

}
=

= T
T∑

t=1
tr

{
Ω̂−1ε̂tε̂

′
t/T

}
=

= T tr
{
Ω̂−1Ω̂

}
=

= T tr {Ip} = T p ,
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тому

lnLmax = −T

2
ln

∣∣∣Ω̂
∣∣∣− Tp

2
− Tp

2
ln(2π) ,

тобто за винятком сталих членiв, максимум логарифма функцiї
правдоподiбностi пропорцiйний логарифму визначника коварiацiй-
ної матрицi залишкiв Ω̂

ln Lmax = −T

2
ln

∣∣∣Ω̂
∣∣∣ + постiйнi члени .

Цей результат використовують у багатьох тестових процедурах, а
також для виведення оцiнки максимальної правдоподiбностi для
коiнтегрованої VAR моделi.

Для того, щоб перевiрити гiпотези щодо B, нам треба знайти
розподiл оцiнок B̂. Розглянемо векторну авторегресiйну модель
другого порядку VAR(2) i визначимо для неї асимптотичний роз-
подiл B̂ за припущення стацiонарностi процесу xt.

Розглянемо вiдхилення оцiнки коефiцiєнтiв VAR(2) моделi

B̂′ −B′ =
(
Π̂1, Π̂2

)
− (Π1,Π2) (8.6)

i коварiацiйну матрицю мiж регресорами xt−1 i xt−2

Σ =
(

Σ11 Σ12

Σ21 Σ22

)
=

(
Var [xt−1] Cov [xt−1,xt−2]

Cov [xt−2,xt−1] Var [xt−2]

)
.

За припущення стацiонарностi розподiл (8.6) має таку асимптотич-
ну властивiсть

T
1
2 (B̂−B) d−→ N

(
0,Ω⊗Σ−1

)
, (8.7)

де

Ω⊗Σ−1 =
(

ΩS11 ΩS12

ΩS21 ΩS22

)
, Σ−1 =

(
S11 S12

S21 S22

)
.

Отож, результати оцiнювання VAR моделi схожi з результатами
оцiнювання лiнiйної регресiї y = Xβ + ε, за винятком того, що до-
буток матриць X′X для регресiйної моделi замiнюється на kp× kp
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коварiацiйну матрицю Σ, де k = 2 для наведеної VAR(2) моделi.
Зазначимо, що асимптотичний розподiл коефiцiєнтiв регресiї грун-
тується на припущеннi

T−1X′X p−→ A ,

де A – стала матриця. У випадку, коли данi мiстять одиничний
корiнь, це припущення не виконується i маємо збiжнiсть до матрицi
броунiвського руху.

Розглянемо питання тестування значущостi одного коефiцiєн-
та, наприклад, першого елемента π1,11 матрицi Π1. Визначимо два
вектори ψ′ = [1, 0, 0, . . . , 0] i η′ = [1, 0, 0, . . . , 0], де ψ має розмiр-
нiсть p × 1, а η – 2p × 1 такi, що ψ′B′η = π1,11. Використовуючи
(8.7), можна знайти тестову статистику тестування нульової гiпо-
тези π1,11 = 0, яка асимптотично має стандартний нормальний роз-
подiл

T
1
2 ψ′B′η

(
ψ′Ωψη′Σ−1η

) 1
2

d−→ N (0, 1) . (8.8)

Ця статистика може бути узагальнена на випадок тестування будь-
якого коефiцiєнта в B шляхом вiдповiдного вибору векторiв ψ i η.

8.2 Оцiнювання VAR(2) моделi
грошового ринку в Українi

Оцiнимо векторну авторегресiйну модель, в якiй ендогенними змiн-
ними є логарифми грошової маси mt = ln Mt, темпи iнфляцiї dpt =
∆ lnPt = ln (IСЦt/100), логарифми ВВП yt = ln Yt, логарифми
процентних ставок за депозитами rdt = ln Rdt та логарифми про-
центних ставок за кредитами rkt = ln Rkt. Моделювання проводи-
тимемо на пiдставi мiсячних даних з березня 2006 р. до грудня 2011
р., всього 70 спостережень. Для врахування сезонностi в змiнних
у модель введемо сезоннi фiктивнi змiннi. Дослiдивши значущiсть
таких сезонних змiнних, отримуємо, що значущою є лише змiнна
D3, яка набуває значення 1 для третього мiсяця кожного кварталу
i 0 для усiх iнших мiсяцiв.
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Розглянемо VAR модель, що мiстить два лагових значення ен-
догенних змiнних, тобто

mt = α11 mt−1 + α12 dpt−1 + α13 yt−1 + α14 rdt−1 + α15 rkt−1+
+ β11 mt−2 + β12 dpt−2 + β13 yt−2 + β14 rdt−2 + β15 rkt−2+
+ µ1 + γ1 D3t + ε1t ,

dpt = α21 mt−1 + α22 dpt−1 + α23 yt−1 + α24 rdt−1 + α25 rkt−1+
+ β21 mt−2 + β22 dpt−2 + β23 yt−2 + β24 rdt−2 + β25 rkt−2+
+ µ2 + γ2 D3t + ε2t ,

yt = α31 mt−1 + α32 dpt−1 + α33 yt−1 + α34 rdt−1 + α35 rkt−1+
+ β31 mt−2 + β32 dpt−2 + β33 yt−2 + β34 rdt−2 + β35 rkt−2+
+ µ3 + γ3 D3t + ε3t ,

rdt = α41 mt−1 + α42 dpt−1 + α43 yt−1 + α44 rdt−1 + α45 rkt−1+
+ β41 mt−2 + β42 dpt−2 + β43 yt−2 + β44 rdt−2 + β45 rkt−2+
+ µ4 + γ4 D3t + ε4t ,

rkt = α51 mt−1 + α52 dpt−1 + α53 yt−1 + α54 rdt−1 + α55 rkt−1+
+ β51 mt−2 + β52 dpt−2 + β53 yt−2 + β54 rdt−2 + β55 rkt−2+
+ µ5 + γ5 D3t + ε5t ,

де αij , βij , µi, γi – невiдомi параметри, якi треба оцiнити. Отже,
у цiй моделi ми маємо 5 рiвнянь i 60 невiдомих параметрiв. При
цьому ми використовуємо всього 420 даних.

У векторному виглядi необмежену VAR(2) модель можна запи-
сати

xt = Π1xt−1 + Π2xt−2 + ΦDt + εt , t = 1, ..., T , (8.9)

εt ∼ INp(0,Ω) ,

де xt = [mt, dpt, yt, rdt, rkt] – вектор ендогенних змiнних, Dt =
[1, D3] – детермiнована складова.

Результати оцiнювання моделi (8.9) наведено в табл. 8.1. Реа-
лiзацiя оцiнювання VAR моделi в економетричному пакетi EViews,
спосiб отримання цiєї таблицi та її структура описанi в Роздiлi 11.
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Таблиця 8.1: Результати оцiнювання необмеженої VAR моделi

Vector Autoregression Estimates
Sample (adjusted): 2006M05 2011M12
Included observations: 68 after adjustments
Standart errors in () and t-statistics in [ ]

LNM DP LNY LNRD LNRK

LNM(-1) 1,027312 0,032892 2,182282 -0,330159 -0,548043
(0,12875) (0,05046) (1,59084) (0,46974) (0,41057)
[ 7,97892] [ 0,65181] [ 1,37178] [-0,70285] [-1,33483]

LNM(-2) -0,043924 -0,041743 -0,559469 0,299941 0,552684
(0,12401) (0,04860) (1,53223) (0,45243) (0,39545)
[-0,35419] [-0,85885] [-0,36513] [ 0,66295] [ 1,39762]

DP(-1) -0,152552 0,891747 -6,198726 1,878374 1,830660
(0,32407) (0,12701) (4,00413) (1,18233) (1,03341)
[-0,47074] [ 7,02087] [-1,54808] [ 1,58870] [ 1,77148]

DP(-2) 0,432141 -0,253662 4,153014 -2,411194 -1,016177
(0,31522) (0,12355) (3,89481) (1,15006) (1,00519)
[ 1,37090] [-2,05318] [ 1,06629] [-2,09659] [-1,01093]

LNY(-1) -0,008940 0,007632 -0,490763 0,059694 0,021543
(0,01017) (0,00398) (0,12562) (0,03709) (0,03242)
[-0,87929] [ 1,91539] [-3,90675] [ 1,60933] [ 0,66448]

LNY(-2) 0,003391 -0,000511 -0,356992 0,036690 -0,014600
(0,01004) (0,00394) (0,12408) (0,03664) (0,03202)
[ 0,33770] [-0,12994] [-2,87705] [ 1,00140] [-0,45591]

LNRD(-1) -0,020977 0,014549 0,146289 0,869028 0,289754
(0,03980) (0,01560) (0,49174) (0,14520) (0,12691)
[-0,52709] [ 0,93272] [ 0,29749] [ 5,98499] [ 2,28312]

LNRD(-2) 0,024043 -0,012225 -0,408490 -0,102318 -0,335422
(0,03767) (0,01476) (0,46545) (0,13744) (0,12013)
[ 0,63824] [-0,82800] [-0,87762] [-0,74446] [-2,79223]



76 Роздiл 8. Векторнi авторегресiйнi моделi

LNM DP LNY LNRD LNRK

LNRK(-1) -0,049525 -0,015819 -0,578177 0,302969 0,968853
(0,04361) (0,01709) (0,53882) (0,15910) (0,13906)
[-1,13565] [-0,92551] [-1,07303] [ 1,90422] [ 6,96703]

LNRK(-2) -0,002737 0,017178 0,195975 -0,040201 -0,068166
(0,04648) (0,01822) (0,57432) (0,16958) (0,14822)
[-0,05888] [ 0,94294] [ 0,34123] [-0,23706] [-0,45989]

C 0,416559 0,027361 1,257191 -0,877871 0,213552
(0,13227) (0,05184) (1,63428) (0,48257) (0,42178)
[ 3,14932] [ 0,52778] [ 0,76926] [-1,81916] [ 0,50631]

D3 0,022915 0,005706 0,023510 0,003445 0,024056
(0,00529) (0,00207) (0,06530) (0,01928) (0,01685)
[ 4,33550] [ 2,75443] [ 0,36001] [ 0,17866] [ 1,42732]

R-squared 0,997334 0,573473 0,681929 0,921189 0,888692
Adj. R-squared 0,996810 0,489690 0,619450 0,905708 0,866827
Sum sq. resids 0,020030 0,003077 3,057817 0,266610 0,203675
S.E. equation 0,018912 0,007412 0,233675 0,068999 0,060308
F-statistic 1904,136 6,844806 10,91465 59,50520 40,64604
Log likelihood 179,9336 243,6269 8,973603 91,92234 101,0773
Akaike AIC -4,939223 -6,812557 0,089012 -2,350657 -2,619919
Schwarz SC -4,547545 -6,420879 0,480690 -1,958979 -2,228241
Mean dependent 12,96984 0,010145 11,21747 2,120751 2,657273
S.D. dependent 0,334836 0,010376 0,378797 0,224702 0,165260

Determinant resid covariance (dof adj.) 1,07E-14
Determinant resid covariance 4,04E-15
Log likelihood 644,3959
Akaike information criterion -17,18811
Schwarz criterion -15,22972
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Зокрема внаслiдок оцiнювання одержимо



mt

dpt

yt

rdt

rkt




=




1,0273 −0, 1526 −0, 0089 −0, 0210 −0, 0495
0, 0329 0,8917 0,0076 0, 0145 −0, 0158
2, 1828 −6, 1987 −0,4908 0, 1463 −0, 5782

−0, 3302 1, 8784 0, 0597 0,8690 0,3030
−0, 5480 1, 8307 0, 0215 0,2898 0,9689







mt−1

dpt−1

yt−1

rdt−1

rkt−1




+




−0, 0439 0, 4321 0, 0034 0, 0240 −0, 0027
−0, 0417 −0,2537 −0, 0005 −0, 0122 0, 0171
−0, 5595 4, 1530 −0,3570 −0, 4085 0, 1960

0, 2999 −2,4112 0, 0367 −0, 1023 −0, 0402
0, 5527 −1, 0162 −0, 0146 −0,3354 −0, 0682







mt−2

dpt−2

yt−2

rdt−2

rkt−2




+

+ΦDt + εt ,

ln Lmax = 644, 39 , ln |Ω̂| = −33, 14 .

Отриманi оцiнки є оцiнками максимальної правдоподiбностi (ML)
(якi є умовними за початковими значеннями) за умови, що не на-
кладено обмежень на VAR модель. Коефiцiєнти, ′t′-вiдношення яких
бiльшi за 1, 9, видiлено жирним шрифтом.

Одержанi оцiнки параметрiв показують, що бiльш значущими
є коефiцiєнти при перших лагах змiнних, нiж при других. Бiль-
шiсть коефiцiєнтiв з великими ′t′ - вiдношеннями розташованi на
дiагоналi, тобто значення дослiджуваних показникiв здебiльшого
залежать вiд своїх лагових значень, а це означає, що змiннi мають
високу авторегресiйну залежнiсть.

Рiвняння, що описує поведiнку грошової маси, мiстить лише
один значущий коефiцiєнт при лаговому значеннi грошової маси
за попереднiй мiсяць, що може свiдчити про те, що грошова маса
визначається лише своєю короткостроковою динамiкою i не зале-
жить вiд iнших чинникiв. У рiвняннi iнфляцiї значущими є два
попереднi значення iнфляцiї, а саме її лаги першого та другого
порядкiв, а також значення ВВП попереднього перiоду. ВВП зале-
жить лише вiд своїх попереднiх значень впродовж двох минулих
перiодiв, тобто характеризується AR(2) процесом. У рiвняннях для
процентних ставок за депозитами та кредитами значний вплив ма-
ють лаги першого порядку обох процентних ставок. Також у рiв-
няннi процентних ставок за депозитами значущими є лаги другого
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порядку iнфляцiї, а у рiвняннi процентних ставок за кредитами –
лаги другого порядку ставок за депозитами.

Наведенi значення логарифма функцiї правдоподiбностi i ло-
гарифма визначника коварiацiйної матрицi залишкiв ln |Ω̂| мають
iнформативний характер порiвняно з iншими характеристиками
моделi. Наприклад, логарифм визначника коварiацiйної матрицi,
отриманої на пiдставi VAR(1) моделi становить ln |Ω̂| = −31, 81 >
−33, 14.

Проаналiзуємо також значення статистики Вальда, отриманi
внаслiдок тестування спiльної значущостi кожного регресора в усiх
рiвняннях системи. Статистика розподiлена як χ2[5], а її значення
наведено в табл. 8.2.

Таблиця 8.2: Результати тестування значущостi змiнних
у необмеженiй VAR моделi

Змiнна LNMt−1 DPt−1 LNYt−1 LNRDt−1 LNRKt−1

χ2 − статистика 72,5 53,28 18,57 114,29 301,60
p-значення 0,0000 0,0000 0,0023 0,0000 0,0000
Змiнна LNMt−2 DPt−2 LNYt−2 LNRDt−2 LNRKt−2

χ2 − статистика 2,58 5,74 12,92 10,05 16,04
p-значення 0,7637 0,3315 0,0240 0,0736 0,0067

Зазначимо, що значущими є першi лаги усiх змiнних, а також
другий лаг доходу та процентної ставки за кредитами.

8.3 Динамiчнi властивостi VAR моделi

Динамiчнi властивостi процесу можна дослiдити шляхом обчислен-
ня коренiв VAR процесу

xt = µ0 + Π1xt−1 + · · ·+ Πkxt−k + εt, t = 1, . . . , T , (8.10)

де εt ∼ NIp(0,Ω) i x0, . . . ,x−k+1 – вважаються фiксованими.
Переформулюємо VAR модель за допомогою многочлена вiд

лагового оператора L, де Lixt = xt−i, i розширимо її за допомо-



8.3. Динамiчнi властивостi VAR моделi 79

гою включення змiнної Dt, що позначатиме вектор детермiнова-
них компонент, таких як стала, сезоннi й iншi фiктивнi змiннi. У
пiдсумку одержимо

(I−Π1L− · · · −ΠkL
k)xt = ΦDt + εt , (8.11)

Π(L)xt = ΦDt + εt .

Авторегресiйне формулювання зручне для тестуваннi гiпотез щодо
зв’язкiв змiнних системи, якi мають певний економiчний змiст, тодi
як зображення у виглядi рухомого середнього корисне при вивчен-
нi властивостей процесу. У випадку, коли процес є стацiонарним,
зображення у виглядi рухомого середнього отримуємо безпосеред-
ньо за допомогою застосування до VAR моделi оберненого опера-
тора. Тодi xt, t = 1, . . . , T виражається як функцiя вiд минулих
i теперiшнiх шокiв, εt−j , j = 0, 1, . . ., початкового значення X0 i
детермiнованих компонент Dt

xt =Π−1(L)(ΦDt + εt) + X̂0 , t = 1, . . . , T (8.12)

= |Π(L)|−1 Πa(L)(ΦDt + εt) + X̂0 ,

=(I + C1L + C2L
2 + · · · )(ΦDt + εt) + X̂0 ,

де X̂0 пiдсумовує вплив початкових значень процесу i їхньої дина-
мiки, |Π(L)| = det(Π(L)).

У випадку, коли VAR процес стацiонарний, Йохансен вивiв ре-
курентну формулу для Cj = f(Π1, ...,Πk). Якщо VAR процес не є
стацiонарним, то Π(L) не є оборотним.

Коренi характеристичного многочлена
Для обчислення коренiв VAR процесу розглянемо характерис-

тичний многочлен

Π(z) = I−Π1z − · · · −Πkz
k ,

(Π(z))−1 = |Π(z)|−1Πa(z) .

Покажемо, що коренi |Π(z)| = 0 пiдсумовують важливу iнформа-
цiю про динамiку та стабiльнiсть процесу.
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Розглянемо двовимiрну VAR(2) модель

(I−Π1L−Π2L
2)xt = ΦDt + εt .

Характеристична функцiя має вигляд

Π(z) = I−
[

π1.11 π1.12

π1.21 π1.22

]
z −

[
π2.11 π2.12

π2.21 π2.22

]
z2 =

= I−
[

π1.11z π1.12z
π1.21z π1.22z

]
−

[
π2.11z

2 π2.12z
2

π2.21z
2 π2.22z

2

]
=

=
[

(1− π1.11z − π2.11z
2) (−π1.12z − π2.12z

2)
(−π1.21z − π2.21z

2) (1− π1.22z − π2.22z
2)

]

i ї ї визначник

|Π(z)| = (1− π1.11z − π2.11z
2)(1− π1.22z − π2.22z

2)−
−(π1.12z + π2.12z

2)(π1.21z + π2.21z
2) =

= 1− a1z − a2z
2 − a3z

3 − a4z
4 =

= (1− ρ1z)(1− ρ2z)(1− ρ3z)(1− ρ4z)

є полiномом четвертого порядку за z. Розв’язавши |Π(z)| = 0, отри-
маємо чотири характеристичних коренi z1 = 1/ρ1,...,z4 = 1/ρ4,якi
мiстять корисну iнформацiю про динамiчну поведiнку процесу.

Тодi двовимiрну VAR(2) модель можна записати у виглядi

xt =
Πa(L)(ΦDt + εt)

(1− ρ1L)(1− ρ2L)(1− ρ3L)(1− ρ4L)
+ X̂0 ,

=
(

Πa
1L + Πa

2L
2

(1− ρ2L)(1− ρ3L)(1− ρ4L)

)(
εt + ΦDt

(1− ρ1L)

)
+ X̂0 ,

для t = 1, ..., T . Для дослiдження динамiчної поведiнки розглянемо
компоненту першого кореня

(1− ρ1L)−1(εt + ΦDt) = (1 + ρ1L + ρ2
1L

2 + ...)(εt + ΦDt) .

Таким чином кожен шок εi,t буде мати динамiчний вплив, оскiльки
впливатиме як на поточнi, так i на майбутнi значення змiнних в xt.
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Зауважимо, що це також правильно i для будь-якої фiктивної змiн-
ної, що включена в Dt. Стiйкiсть ефекту залежить вiд величини
|ρ1|, i чим бiльше це число, тим стiйкiший вплив.

Варто зазначити, що навiть проста двовимiрна VAR(2) модель
може породжувати рiзноманiтнi динамiчнi структури в змiнних x
внаслiдок кратностi коренiв i додаткової динамiки, що обумовлює-
ться матричним многочленом Πa(L). Дiйсний корiнь |ρj | < 1 буде
генерувати експоненцiально спадну поведiнку, а комплексна пара
коренiв ρj = ρ1j ± iρ2j з |ρj | < 1 експоненцiально спадну циклiчну
поведiнку. Якщо дiйсний корiнь лежить на одиничному колi (ρ = 1
або ρ = −1), то вiн буде генерувати нестацiонарну поведiнку, тоб-
то стохастичний тренд в xt. Якщо модуль комплексного кореня
дорiвнює одиницi, то вiн вiдповiдатиме за нестацiонарну сезонну
поведiнку. Прикладом цього є проста модель рiзниць четвертого
порядку для квартальних даних

(1− L4)xt = (1− L)(1 + L)(1 + L2)xt = εt .

Для такої моделi характеристичне рiвняння

(1− z)(1 + z)(1 + z2) = 0 ,

матиме чотири характеристичнi коренi z1 = 1, z2 = −1, z3 = −i,
z4 = i.

Знаходження характеристичних коренiв за допомогою
власних значень матрицi AR(1) процесу

Коренi VAR процесу зручно обчислювати за допомогою пере-
формулювання VAR(k) у AR(1) виглядi. Тодi задача знаходження
характеристичних коренiв зводиться до знаходження власних зна-
чень ρ1, ..., ρp×k деякої матрицi. Оберненi величини до них ρ−1

1 , ...,
ρ−1

p×k будуть розв’язками характеристичного рiвняння. Щоб їх роз-
рiзняти, ми називатимемо першi власними значеннями, а другi –
характеристичними коренями.

Власнi значення обчислюють за допомогою перетворення VAR(k)
моделi в AR(1) модель. Розглянемо випадок k = 2 i зведемо VAR(2)
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модель до AR(1) вигляду
[

xt

xt−1

]
=

[
Π1 Π2

I 0

] [
xt−1

xt−2

]
+

[
εt

0

]
,

або бiльш компактно

x̃t = Π̃x̃t−1 + ε̃t .

Власнi значення матрицi Π̃ можна знайти розв’язавши задачу

ρV = Π̃V ,

де V є kp× 1 вимiрним вектором. Тодi

ρ

[
v1

v2

]
=

[
Π1 Π2

I 0

] [
v1

v2

]
,

тобто
ρv1 = Π1v1 + Π2v2

ρv2 = v1 .

Розв’язок можна знайти з
ρv1 = Π1v1 + Π2(v1/ρ)
v1 = Π1(v1/ρ) + Π2(v1/ρ2) ,

тобто власнi значення Π̃ є pk коренями полiнома другого порядку
∣∣I−Π1ρ

−1 −Π2ρ
−2

∣∣ = 0 ,

або ∣∣I−Π1z −Π2z
2
∣∣ = 0 ,

де z = ρ−1. Зазначимо, що власнi значення ρi матрицi AR(1) про-
цесу є оберненими до коренiв характеристичного полiнома. Тому
стацiонарнi розв’язки характеристичного рiвняння

|Π(z)| = |I−Π1z − · · · −Πkz
k| = 0

лежатимуть поза одиничним кругом, тодi як розв’язки
∣∣∣ρI− Π̃

∣∣∣ = 0 ,

забезпечуватимуть стацiонарнiсть, якщо вони лежатимуть всере-
динi одиничного круга.
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Отже,

• Якщо всi коренi |Π(z)| = 0 лежать ззовнi одиничного круга
(або якщо всi власнi значення матрицi вiдповiдного AR(1)
процесу лежать всерединi одиничного круга), то VAR модель
стацiонарна.

• Якщо коренi лежать ззовнi або на одиничному колi (власнi
значення всерединi або на колi), то процес – нестацiонарний.

• Якщо хоча б один корiнь лежить всерединi одиничного кола
(власне значення лежить ззовнi кола), то VAR модель описує
вибуховий процес.

Характеристичнi коренi VAR(2) моделi
українського грошового ринку

У табл. 8.3 подано коренi VAR(2) моделi для українських даних,
їх зображення наведено на рис. 8.1.

-1.5

-1.0

-0.5

0.0

0.5

1.0

1.5

-1.5 -1.0 -0.5 0.0 0.5 1.0 1.5

Inverse Roots of AR Characteristic Polynomial

Рис. 8.1: Графiчне зображення власних значень

Спосiб отримання цих результатiв в пакетi Eviews описано в
Роздiлi 11.

Ми отримали чотири дiйсних власних значення, одне з яких
майже лежить на одиничному коренi. Решта шiсть коренiв задають-
ся як комплексно спряженi пари. Одна з таких пар також розташо-
вана близько до одиничного кола. Статистична перевiрка того, чи
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Таблиця 8.3: Власнi значення матрицi AR(1) процесу,
що вiдповiдає VAR(2) моделi

Inverse Roots of Characteristic Polynomial
Endogenous variables: LNM DP LNGDP LND LNK
Exogenous variables: C D3
Lag specification: 1 2

Root Modulus
0, 976154 0, 976154
0, 885358− 0, 150691i 0, 898091
0, 885358 + 0, 150691i 0, 898091
−0, 266578− 0, 560825i 0, 620957
−0, 266578 + 0, 560825i 0, 620957
0, 522540 0, 522540
0, 301540− 0, 337781i 0, 452794
0, 301540 + 0, 337781i 0, 452794
−0, 095225 0, 095225
0, 022068 0, 022068

No root lies outside the unit circle.
VAR satisfies the stability condition.

модуль кореня суттєво вiдрiзняється вiд одиницi, є складною. Гi-
потезу одиничного кореня в VAR моделях можна перевiряти за до-
помогою асимптотичної дисперсiї оцiнених коренiв у рамках тесту
Йохансена. Позаяк похiдний результат дуже складний, то будемо
тут використовувати лише тести, якi стосуються залишкiв.

Оскiльки принаймнi один характеристичний корiнь є дуже близь-
ким до одиничного кола в необмеженiй VAR, то xt не можуть бути
стацiонарними. Це означає, що матриця Π1 не буде в границi збi-
гатися до сталої матрицi, а збiгатиметься до матрицi броунiвського
руху (Brownian motions). У цьому випадку t статистика буде ймо-
вiрнiше розподiлена як τ статистика Дiкi-Фуллера i її не можна iн-
терпретувати як t статистику Стьюдента. Тому, дослiджуючи зна-
чущiсть коефiцiєнтiв необмеженої моделi у п. 8.2, ми можемо лише
формально опиратись на ′t′ - вiдношення, а не використовувати
розподiл Стьюдента.
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Три рiзних ECM
зображення моделi
грошового ринку

Необмежену VAR модель можна подати за допомогою рiзних зоб-
ражень без накладання будь-яких обмежень на параметри моде-
лi, тобто без змiни значення функцiї правдоподiбностi. Так звана
векторна модель коригування похибок рiвноваги (далi VECM) дає
зручне переформулювання (8.9) за допомогою рiзниць, лагiв рiз-
ниць i рiвнiв процесу. Є декiлька переваг такого формулювання.
Зокрема, ефект мультиколiнеарностi, який зазвичай наявний для
таких часових рядiв значно зменшується у випадку формулюван-
ня моделi за допомогою зображення у формi корегування похибок.
Рiзницi змiнних значно ортогональнiшi, нiж рiвнi змiнних. Крiм
того, вся iнформацiя про довгостроковi ефекти пiдсумовується i
наводиться в матрицi коефiцiєнтiв при рiвнях змiнних (надалi по-
значатимемо Π), внаслiдок чого їй придiляють особливу увагу при
дослiдженнi проблеми коiнтеграцii. Iнтерпретацiя оцiнок VEC мо-
делей бiльш зрозумiла, а коефiцiєнти можна природно подiлити на
короткостроковi та довгостроковi ефекти.

85
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Розглянемо рiзнi зображення VAR(k) моделi, якi можна сфор-
мулювати в загальному VEC виглядi

∆xt =Γ(m)
1 ∆xt−1 + Γ(m)

2 ∆xt−2 + · · ·+ Γ(m)
k−1∆xt−k+1+

+ Πxt−m + ΦDt + εt , (9.1)

де m цiле число мiж 1 i k, яке визначає кiлькiсть лагових членiв в
ECM зображеннi. Зазначимо, що значення функцiї правдоподiбнос-
тi не змiниться, якщо змiнити значення m.

Розглянемо випадок, коли довжина лага k = 2 i проаналiзу-
ємо результати необмеженого оцiнювання параметрiв оцiнок для
трьох рiзних специфiкацiй. Також будемо обчислювати логарифм
функцiї правдоподiбностi, деякi багатовимiрнi вимiрники R2 i зна-
чення статистик вiдношення правдоподiбностi LR для тестування
значущостi регресорiв. Мета нашого дослiдження полягає в тому,
щоб простежити, наскiльки вiдрiзнятимуться оцiнки, отриманi на
пiдставi рiзних зображень, хоча початкова модель є точно такою
ж для всiх трьох специфiкацiй.

9.1 ECM зображення з m=1

Вiднявши вiд обох частин (8.9) xt−1, а також у правiй частинi отри-
маного виразу додавши i вiднявши Π2xt−1, одержимо

xt − xt−1 =Π1xt−1 − xt−1 + Π2xt−1 −Π2xt−1 + Π2xt−2+
+ ΦDt + εt , t = 1, ..., T ,

∆xt =(Π1 + Π2 − I)xt−1 −Π2∆xt−1 + ΦDt + εt .

Тодi VAR(2) модель можна зобразити у виглядi

∆xt = Γ(1)
1 ∆xt−1 + Πxt−1 + ΦDt + εt , (9.2)

де
Π = − (I−Π1 −Π2) , Γ(1)

1 = −Π2 .

У специфiкацiї (9.2) матриця Π є матрицею коефiцiєнтiв при
рiвнях змiнних, що вимiрянi в попереднiй момент часу t − 1 (пер-
шi лаги рiвнiв змiнних). Результати оцiнювання цiєї специфiкацiї
наведено в табл. 9.1.
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Таблиця 9.1: Оцiнки ECM зображення з m = 1

Vector Autoregression Estimates
Sample (adjusted): 2006M05 2011M09
Included observations: 65 after adjustments
Standart errors in () and t-statistics in [ ]

D(LNM) D(DP) D(LNY) D(LNRD) D(LNRK)

D(LNM(-1)) 0,043924 0,041743 0,559469 -0,299941 -0,552684
(0,12401) (0,04860) (1,53223) (0,45243) (0,39545)
[ 0,35419] [ 0,85885] [ 0,36513] [-0,66295] [-1,39762]

D(DP(-1)) -0,432141 0,253662 -4,153014 2,411194 1,016177
(0,31522) (0,12355) (3,89481) (1,15006) (1,00519)
[-1,37090] [ 2,05318] [-1,06629] [ 2,09659] [ 1,01093]

D(LNY(-1)) -0,003391 0,000511 0,356992 -0,036690 0,014600
(0,01004) (0,00394) (0,12408) (0,03664) (0,03202)
[-0,33770] [ 0,12994] [ 2,87705] [-1,00140] [ 0,45591]

D(LNRD(-1)) -0,024043 0,012225 0,408490 0,102318 0,335422
(0,03767) (0,01476) (0,46545) (0,13744) (0,12013)
[-0,63824] [ 0,82800] [ 0,87762] [ 0,74446] [ 2,79223]

D(LNRK(-1)) 0,002737 -0,017178 -0,195975 0,040201 0,068166
(0,04648) (0,01822) (0,57432) (0,16958) (0,14822)
[ 0,05888] [-0,94294] [-0,34123] [ 0,23706] [ 0,45989]

Const 0,416559 0,027361 1,257191 -0,877871 0,213552
(0,13227) (0,05184) (1,63428) (0,48257) (0,42178)
[ 3,14932] [ 0,52778] [ 0,76926] [-1,81916] [ 0,50631]

LNM(-1) -0,016612 -0,008851 1,622813 -0,030217 0,004641
(0,01719) (0,00674) (0,21242) (0,06272) (0,05482)
[-0,96623] [-1,31353] [ 7,63950] [-0,48175] [ 0,08466]

DP(-1) 0,279589 -0,361915 -2,045712 -0,532820 0,814483
(0,25891) (0,10147) (3,19900) (0,94460) (0,82561)
[ 1,07988] [-3,56655] [-0,63949] [-0,56407] [ 0,98652]



88 Роздiл 9. Три рiзних ECM зображення моделi грошового ринку

D(LNM) D(DP) D(LNY) D(LNRD) D(LNRK)

LNY(-1) -0,005548 0,007121 -1,847755 0,096385 0,006943
(0,01620) (0,00635) (0,20016) (0,05910) (0,05166)
[-0,34249] [ 1,12153] [-9,23135] [ 1,63079] [ 0,13439]

LNRD(-1) 0,003066 0,002324 -0,262201 -0,233290 -0,045668
(0,02200) (0,00862) (0,27181) (0,08026) (0,07015)
[ 0,13937] [ 0,26952] [-0,96464] [-2,90665] [-0,65099]

LNRK(-1) -0,052262 0,001359 -0,382202 0,262767 -0,099313
(0,02865) (0,01123) (0,35401) (0,10453) (0,09137)
[-1,82403] [ 0,12106] [-1,07962] [ 2,51373] [-1,08698]

D3 0,022915 0,005706 0,023510 0,003445 0,024056
(0,00529) (0,00207) (0,06530) (0,01928) (0,01685)
[ 4,33550] [ 2,75443] [ 0,36001] [ 0,17866] [ 1,42732]

R-squared 0,472099 0,384574 0,734020 0,284908 0,318158
Adj. R-squared 0,368405 0,263687 0,681774 0,144443 0,184225
Sum sq. resids 0,020030 0,003077 3,057817 0,266610 0,203675
S.E. equation 0,018912 0,007412 0,233675 0,068999 0,060308
F-statistic 4,552778 3,181259 14,04926 2,028325 2,375498
Log likelihood 179,9336 243,6269 8,973603 91,92234 101,0773
Akaike AIC -4,939223 -6,812557 0,089012 -2,350657 -2,619919
Schwarz SC -4,547545 -6,420879 0,480690 -1,958979 -2,228241
Mean dependent 0,018015 8,83E-05 0,021537 0,005563 -0,000411
S.D. dependent 0,023797 0,008638 0,414232 0,074597 0,066771

Determinant resid covariance (dof adj.) 1,07E-14
Determinant resid covariance 4,04E-15
Log likelihood 644,3959
Akaike information criterion -17,18811
Schwarz criterion -15,22972
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Оцiненi коефiцiєнти засвiдчують, що матриця Π при лагах рiв-
нiв змiнних мiстить 5 значущих коефiцiєнтiв, також є значущими
лише 4 з 25 коефiцiєнтiв матрицi Γ(1)

1 . При цьому бiльшiсть значу-
щих коефiцiєнтiв мiстяться у рiвняннях процентних ставок.




∆mt

∆dpt

∆yt

∆rdt

∆rkt




=

=




0, 0439 −0, 4321 −0, 0034 −0, 0240 0, 0027
0, 0417 0,2537 0, 0005 0, 0122 −0, 0172
0, 5595 −4, 1530 0,3570 0, 4084 −0, 1960

−0, 2999 2,4112 −0, 0367 0, 1023 0, 0402
−0, 5527 1, 0162 0, 0146 0,3354 0, 0682







∆mt−1

∆dpt−1

∆yt−1

∆rdt−1

∆rkt−1




+

+




−0, 0166 0, 2796 −0, 0055 0, 0031 −0, 0523
−0, 0088 −0,3619 0, 0071 0, 0023 0, 0014
1,6228 −2, 0457 −1,8478 −0, 2622 −0, 3822
−0, 0302 −0, 5328 0, 09639 −0,2333 0,2628
−0, 0046 0, 8145 0, 0069 −0, 0456 −0, 0993







mt−1

dpt−1

yt−1

rdt−1

rkt−1




+

+ΦDt + εt ,

ln Lmax = 644, 39 , ln |Ω̂| = −33, 14 .

Вiдзначимо, що оцiнювання моделi тiльки для рiзниць змiнних,
тобто наклавши обмеження Πxt−1 = 0, не даватиме цiкавих резуль-
татiв. З iншого боку, включивши Πxt−1 в модель, виникає питан-
ня про те, як впоратися з проблемою нестацiонарностi. Оскiльки
стацiонарний процес не може дорiвнювати нестацiонарному проце-
су, то оцiнка результатiв може мати сенс тiльки тодi, якщо Πxt−1

визначає стацiонарну лiнiйну комбiнацiю змiнних. Перший рядок
Πxt−1 можна переформулювати так:

−0, 0166 (mt−1 − 16, 84 dpt−1 + 0, 33 yt−1 − 0, 18 rdt−1 + 3, 15 rkt−1) .

Якщо лiнiйна комбiнацiя в дужках визначає стацiонарну змiн-
ну, то всi члени, включенi у перше рiвняння, будуть стацiонарними,
отже, система буде збалансованою стосовно першого рiвняння. Це
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твердження є основою коiнтеграцiйного аналiзу, який визначає ста-
цiонарнi лiнiйнi комбiнацiї мiж нестацiонарними змiнними, i модель
переформульовується тiльки за допомогою стацiонарних змiнних.

Наше завдання полягає в тому, щоб надати лiнiйнiй комбiнацiї
економiчно значущої iнтерпретацiї за допомогою введення вiдпо-
вiдних обмежень на коефiцiєнти. Наприклад, отримане вище спiв-
вiдношення можна iнтерпретувати як вiдхилення наявної спосте-
режуваної пропозицiї грошової маси вiд рiвноважного попиту на
грошi, mt−1 −m∗

t−1, де

m∗
t−1 = −16, 84 dpt−1 + 0, 33 yt−1 − 0, 18 rdt−1 + 3, 15 rkt−1 .

Зауважимо, що ln (Lmax) i ln |Ω̂| точно такi самi, як i у попере-
дньому випадку для необмеженої VAR моделi, що демонструє те,
що з погляду функцiї правдоподiбностi моделi iдентичнi. Оскiльки
залишки iдентичнi у всiх ECM зображеннях, то всi тести на за-
лишки або iнформацiйнi критерiї є однаковими, тодi як тести на
значущiсть окремих змiнних можуть такими не бути (i часто не
спiвпадають). Обчислимо для кожного регресора значення стати-
стики вiдношення правдоподiбностi

LR = −2(lnLR − lnLU ) ,

де lnLR – значення логарифма функцiї правдоподiбностi моделi
з обмеженнями (тобто моделi, в якiй кожне рiвняння не мiстить
вiдповiдної змiнної), i lnLU – логарифм функцiї правдоподiбностi
моделi без обмежень (9.2). Ця статистика розподiлена як χ2[k], де
k – кiлькiсть обмежень. Проаналiзуємо також статистики Вальда,
отриманi внаслiдок тестування спiльної значущостi iнших регре-
сорiв в усiх рiвняннях системи. Значення цих статистик подано у
табл. 9.2.

У таблицi жирним шрифтом позначено значущi змiннi. Тесту-
вання значущостi включених лагових значень виявили, що модель
повинна мiстити лаги першого порядку лише грошової маси та до-
ходу i лаги першого порядку рiзниць iнфляцiї та рiзниць логари-
фмiв процентних ставок. Бачимо, що статистики значущостi змiн-
них для цiєї специфiкацiї значно вiдрiзняються вiд статистик, якi
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Таблиця 9.2: Результати тестування значущостi змiнних
в ECM моделi з m = 1

Змiнна ∆LNMt−1 ∆DPt−1 ∆LNYt−1 ∆LNRDt−1 ∆LNRKt−1

χ2 − статистика 2,58 5,74 12,92 10,06 16,04
p-значення 0,763 0,331 0,0024 0,0073 0,006
Змiнна LNMt−1 DPt−1 LNYt−1 LNRDt−1 LNRKt−1

F-статистика 54,76 0,49 80,15 1,59 1,70

отримали для оцiненої необмеженої моделi (табл. 8.2.) Також за-
уважимо, що статистики для тестування лагiв рiзниць змiнних зна-
чно вiдрiзнятимуться для специфiкацiй ECM моделей з рiзними m,
тодi як значення статистик для лагiв рiвнiв змiнних у моделях з
рiзними m будуть однаковими. Це засвiдчує, що матриця Π iнва-
рiантна щодо лiнiйного перетворення VAR системи, але такою не є
матриця Γ(m)

1 , коефiцiєнти якої залежать вiд того, яке значення m
ми вибираємо.

9.2 ECM зображення з m=2

Вiднiмемо вiд обох частин (8.9) xt−1, а також у правiй частинi до-
дамо i вiднiмемо (I−Π1)xt−2. Одержимо

xt − xt−1 =Π1xt−1 − xt−1 + xt−2 −Π1xt−2 − xt−2 + Π1xt−2+
+ Π2xt−2 + ΦDt + εt , t = 1, ..., T ,

∆xt−1 = (Π1 − I) ∆xt−1 + (Π1 + Π2 − I)xt−2 + ΦDt + εt .

Отже, ми отримали ECM специфiкацiю VAR(2) моделi, в якiй мат-
риця Π розмiщена бiля других лагiв рiвнiв змiнних xt−2

∆xt = Γ(2)
1 ∆xt−1 + Πxt−2 + ΦDt + εt , (9.3)

де
Π = − (I−Π1 −Π2) , Γ(2)

1 = − (I−Π1) .
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Отож, матриця Π не змiнюється, але змiнюється матриця Γ(2)
1 .

Матриця Γ(2)
1 вимiрює сукупний довгостроковий ефект, тодi як Γ(1)

1

в (9.2) описує чистий тимчасовий ефект, визначений змiнами лагiв
змiнних.

Результати оцiнювання моделi з m = 2 наведено в табл. 9.3.

Таблиця 9.3: Оцiнки ECM зображення з m = 2

Vector Autoregression Estimates
Sample (adjusted): 2006M05 2011M12
Included observations: 68 after adjustments
Standart errors in () and t-statistics in [ ]

D(LNM) D(DP) D(LNY) D(LNRD) D(LNRK)

D(LNM(-1)) 0,027312 0,032892 2,182282 -0,330159 -0,548043
(0,12875) (0,05046) (1,59084) (0,46974) (0,41057)
[ 0,21213] [ 0,65181] [ 1,37178] [-0,70285] [-1,33483]

D(DP(-1)) -0,152552 -0,108253 -6,198726 1,878374 1,830660
(0,32407) (0,12701) (4,00413) (1,18233) (1,03341)
[-0,47074] [-0,85229] [-1,54808] [ 1,58870] [ 1,77148]

D(LNY(-1)) -0,008940 0,007632 -1,490763 0,059694 0,021543
(0,01017) (0,00398) (0,12562) (0,03709) (0,03242)
[-0,87929] [ 1,91539] [-11,8673] [ 1,60933] [ 0,66448]

D(LNRD(-1)) -0,020977 0,014549 0,146289 -0,130972 0,289754
(0,03980) (0,01560) (0,49174) (0,14520) (0,12691)
[-0,52709] [ 0,93272] [ 0,29749] [-0,90200] [ 2,28312]

D(LNRK(-1)) -0,049525 -0,015819 -0,578177 0,302969 -0,031147
(0,04361) (0,01709) (0,53882) (0,15910) (0,13906)
[-1,13565] [-0,92551] [-1,07303] [ 1,90422] [-0,22397]

Const 0,416559 0,027361 1,257191 -0,877871 0,213552
(0,13227) (0,05184) (1,63428) (0,48257) (0,42178)
[ 3,14932] [ 0,52778] [ 0,76926] [-1,81916] [ 0,50631]
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LNM(-2) -0,016612 -0,008851 1,622813 -0,030217 0,004641
(0,01719) (0,00674) (0,21242) (0,06272) (0,05482)
[-0,96623] [-1,31353] [ 7,63950] [-0,48175] [ 0,08466]

DP(-2) 0,279589 -0,361915 -2,045712 -0,532820 0,814483
(0,25891) (0,10147) (3,19900) (0,94460) (0,82561)
[ 1,07988] [-3,56655] [-0,63949] [-0,56407] [ 0,98652]

LNY(-2) -0,005548 0,007121 -1,847755 0,096385 0,006943
(0,01620) (0,00635) (0,20016) (0,05910) (0,05166)
[-0,34249] [ 1,12153] [-9,23135] [ 1,63079] [ 0,13439]

LNRD(-2) 0,003066 0,002324 -0,262201 -0,233290 -0,045668
(0,02200) (0,00862) (0,27181) (0,08026) (0,07015)
[ 0,13937] [ 0,26952] [-0,96464] [-2,90665] [-0,65099]

LNRK(-2) -0,052262 0,001359 -0,382202 0,262767 -0,099313
(0,02865) (0,01123) (0,35401) (0,10453) (0,09137)
[-1,82403] [ 0,12106] [-1,07962] [ 2,51373] [-1,08698]

D3 0,022915 0,005706 0,023510 0,003445 0,024056
(0,00529) (0,00207) (0,06530) (0,01928) (0,01685)
[ 4,33550] [ 2,75443] [ 0,36001] [ 0,17866] [ 1,42732]

R-squared 0,472099 0,384574 0,734020 0,284908 0,318158
Adj. R-squared 0,368405 0,263687 0,681774 0,144443 0,184225
Sum sq. resids 0,020030 0,003077 3,057817 0,266610 0,203675
S.E. equation 0,018912 0,007412 0,233675 0,068999 0,060308
F-statistic 4,552778 3,181259 14,04926 2,028325 2,375498
Log likelihood 179,9336 243,6269 8,973603 91,92234 101,0773
Akaike AIC -4,939223 -6,812557 0,089012 -2,350657 -2,619919
Schwarz SC -4,547545 -6,420879 0,480690 -1,958979 -2,228241
Mean dependent 0,018015 8,83E-05 0,021537 0,005563 -0,000411
S.D. dependent 0,023797 0,008638 0,414232 0,074597 0,066771

Determinant resid covariance (dof adj.) 1,07E-14
Determinant resid covariance 4,04E-15
Log likelihood 644,3959
Akaike information criterion -17,18811
Schwarz criterion -15,22972
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Зокрема одержимо 


∆mt

∆dpt

∆yt

∆rdt

∆rkt




=

=




0, 0273 −0, 1526 −0, 0089 −0, 0210 −0, 0495
0, 0330 −0, 1083 0,0076 0, 0145 −0, 0158
2, 1823 −6, 1987 −1,4908 0, 1463 −0, 5782

−0, 3302 1, 8784 0, 0597 −0, 1310 0,3030
−0, 5480 1, 8307 0, 0215 0,2898 −0, 0312







∆mt−1

∆dpt−1

∆yt−1

∆rdt−1

∆rkt−1




+

+




−0, 0166 0, 2796 −0, 0055 0, 0031 −0, 0521
−0, 0089 −0,3619 0, 0071 0, 0023 0, 0014
1,6228 −2, 0457 -1,8478 −0, 2622 −0, 3822
−0, 0302 −0, 5328 0, 0964 −0,2333 0,2628

0, 0046 0, 8145 0, 0069 −0, 0457 −0, 0993







mt−2

dpt−2

yt−2

rdt−2

rkt−2




+

+ΦDt + εt ,

ln Lmax = 644, 39 , ln |Ω̂| = −33, 14 .

Оскiльки значення логарифма функцiї максимальної правдопо-
дiбностi та логарифма визначника коварiацiйної матрицi залишкiв
однаковi, то пояснювальна сила для двох варiантiв моделi є також
однаковою. Проте оцiнки коефiцiєнтiв i їхнi p-значення суттєво вiд-
рiзняються. Це показано в табл. 9.3. Зазвичай значно бiльше зна-
чущих коефiцiєнтiв отримують з (9.3) формулювання порiвняно з
(9.2). Зазначимо, що у нашому випадку кiлькiсть значущих кое-
фiцiєнтiв матрицi Γ(2)

1 така сама, як i в матрицi Γ(1)
1 , а матриця

Π не змiнилася. Отож, багато значущих коефiцiєнтiв не обов’язко-
во передбачає високу пояснювальну силу, а може бути наслiдком
параметризацiї моделi. Це свiдчить про те, що iнтерпретацiя оцi-
нок коефiцiєнтiв у динамiчних моделях не настiльки очевидна, як
у статичних регресiйних моделях.

Обчислимо також вiдповiднi статистики для тестування значу-
щостi кожного з регресорiв (див. табл. 9.4).

Зауважимо, що окремi статистики для лагiв рiзниць змiнних
змiнилися, тестування значущостi включених лагових значень ви-
явили, що модель повинна мiстити лаги рiзниць доходу та процен-
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Таблиця 9.4: Результати тестування значущостi змiнних
в ECM моделi з m = 2

Змiнна ∆LNMt−1 ∆DPt−1 ∆LNYt−1 ∆LNRDt−1 ∆LNRKt−1

χ2 − статистика 4,54 8,46 152,05 9,61 13,11
p-значення 0,473 0,132 0,000 0,086 0,022
Змiнна LNMt−2 DPt−2 LNYt−2 LNRDt−2 LNRKt−2

F-статистика 54,76 0,49 80,15 1,59 1,70

тних ставок. При цьому статистики других лагiв рiвнiв такi самi як
статистики перших лагiв змiнних у попереднiй специфiкацiї (див.
табл. 9.2). Зокрема, ∆LNYt−1 у цiй специфiкацiї бiльш значущий,
нiж у випадку m = 1, а лаги рiзниць процентних ставок менш
значущi.

9.3 ECM зображення, яке мiстить
прискорення, темпи росту та
рiвнi змiнних

Iншим зручним зображенням VAR моделi є формулювання за до-
помогою рiзниць другого порядку (прискорення), рiзниць (темпiв
росту) i рiвнiв змiнних

∆2xt =Γ1.1∆2xt−1 + · · ·+ Γ1.k−2∆2xt−(k−2)+

+ Γ∆xt−1 + Πxt−2 + ΦDt + εt , (9.4)

де

Γ = −
(
I− Γ(2)

1 − · · · − Γ(2)
k−1

)
=

=− (I + Π2 + 2Π3 − · · ·+ (k − 1)Πk) ,

Π = − (I−Π1 − · · · −Πk) ,

Γ1.i = −
(
Γ(2)

i+1 + · · ·+ Γ(2)
k−1

)
=

= (Πi+2 + 2Πi+3 + · · ·+ (k − 1)Πk) .
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Ця специфiкацiя особливо корисна у випадку, коли xt мiстить
I(2) змiннi, а також в цiлому є зручним зображенням, коли ви-
бiрка мiстить перiоди швидких змiн, так що темпи прискорення
(на додаток до темпiв росту) стають важливими чинниками, що
визначають поведiнку агентiв.

VAR (2) модель для наших даних у цьому випадку набуде ви-
гляду

∆2xt = Γ∆xt−1 + Πxt−2 + ΦDt + εt , (9.5)

де
Γ = −

(
I− Γ(1)

1

)
= − (I + Π2) ,

Π = − (I−Π1 −Π2) .

Результати оцiнювання подано в табл. 9.5.

Таблиця 9.5: Оцiнки ECM зображення, яке мiстить прискорення,
темпи росту та рiвнi змiнних

Vector Autoregression Estimates
Sample (adjusted): 2006M05 2011M12
Included observations: 68 after adjustments
Standart errors in () and t-statistics in [ ]

D(LNM,2) D(DP,2) D(LNY,2) D(LNRD,2) D(LNRK,2)

Const 0,416559 0,027361 1,257191 -0,877871 0,213552
(0,13227) (0,05184) (1,63428) (0,48257) (0,42178)
[ 3,14932] [ 0,52778] [ 0,76926] [-1,81916] [ 0,50631]

D(LNM(-1))-0,972688 0,032892 2,182282 -0,330159 -0,548043
(0,12875) (0,05046) (1,59084) (0,46974) (0,41057)
[-7,55467] [ 0,65181] [ 1,37178] [-0,70285] [-1,33483]

D(DP(-1)) -0,152552 -1,108253 -6,198726 1,878374 1,830660
(0,32407) (0,12701) (4,00413) (1,18233) (1,03341)
[-0,47074] [-8,72544] [-1,54808] [ 1,58870] [ 1,77148]
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D(LNM,2) D(DP,2) D(LNY,2) D(LNRD,2) D(LNRK,2)

D(LNY(-1)) -0,008940 0,007632 -2,490763 0,059694 0,021543
(0,01017) (0,00398) (0,12562) (0,03709) (0,03242)
[-0,87929] [ 1,91539] [-19,8279] [ 1,60933] [ 0,66448]

D(LNRD(-1)) -0,020977 0,014549 0,146289 -1,130972 0,289754
(0,03980) (0,01560) (0,49174) (0,14520) (0,12691)
[-0,52709] [ 0,93272] [ 0,29749] [-7,78899] [ 2,28312]

D(LNRK(-1)) -0,049525 -0,015819 -0,578177 0,302969 -1,031147
(0,04361) (0,01709) (0,53882) (0,15910) (0,13906)
[-1,13565] [-0,92551] [-1,07303] [ 1,90422] [-7,41498]

LNM(-2) -0,016612 -0,008851 1,622813 -0,030217 0,004641
(0,01719) (0,00674) (0,21242) (0,06272) (0,05482)
[-0,96623] [-1,31353] [ 7,63950] [-0,48175] [ 0,08466]

DP(-2) 0,279589 -0,361915 -2,045712 -0,532820 0,814483
(0,25891) (0,10147) (3,19900) (0,94460) (0,82561)
[ 1,07988] [-3,56655] [-0,63949] [-0,56407] [ 0,98652]

LNY(-2) -0,005548 0,007121 -1,847755 0,096385 0,006943
(0,01620) (0,00635) (0,20016) (0,05910) (0,05166)
[-0,34249] [ 1,12153] [-9,23135] [ 1,63079] [ 0,13439]

LNRD(-2) 0,003066 0,002324 -0,262201 -0,233290 -0,045668
(0,02200) (0,00862) (0,27181) (0,08026) (0,07015)
[ 0,13937] [ 0,26952] [-0,96464] [-2,90665] [-0,65099]

LNRK(-2) -0,052262 0,001359 -0,382202 0,262767 -0,099313
(0,02865) (0,01123) (0,35401) (0,10453) (0,09137)
[-1,82403] [ 0,12106] [-1,07962] [ 2,51373] [-1,08698]

D3 0,022915 0,005706 0,023510 0,003445 0,024056
(0,00529) (0,00207) (0,06530) (0,01928) (0,01685)
[ 4,33550] [ 2,75443] [ 0,36001] [ 0,17866] [ 1,42732]
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D(LNM,2) D(DP,2) D(LNY,2) D(LNRD,2) D(LNRK,2)

R-squared 0,698580 0,697339 0,914189 0,562919 0,539888
Adj. R-squared 0,639373 0,637888 0,897333 0,477064 0,449509
Sum sq. resids 0,020030 0,003077 3,057817 0,266610 0,203675
S.E. equation 0,018912 0,007412 0,233675 0,068999 0,060308
F-statistic 11,79886 11,72962 54,23604 6,556619 5,973601
Log likelihood 179,9336 243,6269 8,973603 91,92234 101,0773
Akaike AIC -4,939223 -6,812557 0,089012 -2,350657 -2,619919
Schwarz SC -4,547545 -6,420879 0,480690 -1,958979 -2,228241
Mean dependent 0,000260 2,94E-05 0,009135 -0,000176 -0,001166
S.D. dependent 0,031493 0,012318 0,729284 0,095416 0,081283

Determinant resid covariance (dof adj.) 1,07E-14
Determinant resid covariance 4,04E-15
Log likelihood 644,3959
Akaike information criterion -17,18811
Schwarz criterion -15,22972

Зокрема одержимо 


∆2mt

∆2dpt

∆2yt

∆2rdt

∆2rkt




=

=




−0,9727 −0, 1526 −0, 0089 −0, 0210 −0, 0495
0, 0329 −1,1083 0,0076 0, 0145 −0, 0158
2, 1823 −6, 1987 −2,4908 0, 1463 −0, 5782
−0, 3302 1, 8784 0, 0597 −1,1310 0,3030
−0, 5480 1, 8307 0, 0215 0,2898 −1,0311







∆mt−1

∆dpt−1

∆yt−1

∆rdt−1

∆rkt−1




+

+




−0, 0166 0, 2796 −0, 0055 0, 0031 −0, 0523
−0, 0089 −0,3619 0, 0071 0, 0023 0, 0014
1,6228 −2, 0457 −1,8478 −0, 2622 −0, 3822
−0, 0302 −0, 5328 0, 0964 −0,2333 0, 2628

0, 0046 0, 8145 0, 0069 −0, 4567 −0, 0993







mt−2

dpt−2

yt−2

rdt−2

rkt−2




+

+ΦDt + εt ,

ln Lmax = 644, 39 , ln |Ω̂| = −33, 14 .
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На перший погляд оцiнки матрицi Γ в табл. 9.3 дуже вiдрiзняю-
ться вiд значень у попереднiй специфiкацiї. З iншого боку, бачимо,
що коефiцiєнти стають iдентичними, якщо додати стале число (−1)
до дiагональних елементiв. Таким чином, значущiсть дiагональних
елементiв є лише наслiдком ще одного застосування рiзницевого
оператора до ∆xt. Отож, може бути бiльш доречною перевiрка то-
го чи дiагональнi елементи суттєво вiдрiзняються вiд −1 (або вiд
−2 для рiвня iнфляцiї), нiж вiд нуля.

Cтатистики для тестування кожного з регресорiв наведенi в
табл. 9.6.

Таблиця 9.6: Результати тестування значущостi змiнних
в ECM моделi, яка мiстить другi рiзницi змiнних

Змiнна ∆LNMt−1 ∆DPt−1 ∆LNYt−1 ∆LNRDt−1 ∆LNRKt−1

F-статистика 2,26 2,72 368,23 5,37 4,32
Змiнна LNMt−2 DPt−2 LNYt−2 LNRDt−2 LNRKt−2

F-статистика 54,76 0,49 80,15 1,59 1,70

Значення статистик для цiєї специфiкацiї змiнились завдяки
штучному ∆2 перетворенню, проте насправдi вони не вказують на
те, якi змiннi треба виключити з моделi.

Отже, ми бачимо, що аналiз рiзних ECM специфiкацiй тiєї ж
VAR моделi може давати рiзнi висновки щодо значущостi змiнних.

9.4 Взаємозв’язок мiж рiзними
VAR специфiкацiями

Дослiдимо рiзнi специфiкацiї моделей на пiдставi характеристичної
функцiї для бiльш загальної VAR(3) моделi

xt = Π1xt−1 + Π2xt−2 + Π3xt−3 + ΦDt + εt . (9.6)

Характеристична функцiя цiєї моделi має вигляд

Π(z) = I−Π1z −Π2 z2 −Π3 z3 .
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Для ECM моделi у виглядi (9.6) (при m = 1)

∆xt = Γ(1)
1 ∆xt−1 + Γ(1)

2 xt−2 + Πxt−1 + ΦDt + εt , (9.7)

характеристична функцiя дорiвнює

Π(z) = I− z − Γ(1)
1 (1− z)z − Γ(1)

2 (1− z)z2 −Πz ,

Π(z) = I−
(
I + Γ(1)

1 + Π
)

z −
(
Γ(1)

2 − Γ(1)
1

)
z2 + Γ(1)

2 z3 .

Взаємозв’язок мiж параметрами (9.6) i (9.7) можна записати як

Γ(1)
! = − (Π2 + Π3) ,

Γ(1)
2 = −Π3 ,

Π = − (I−Π1 −Π2 −Π3) .

Для ECM моделi (9.6) (при m = 3)

∆xt = Γ(3)
1 ∆xt−1 + Γ(3)

2 ∆xt−2 + Πxt−3 + ΦDt + εt (9.8)

характеристична функцiя дорiвнює

Π(z) = I− z − Γ(3)
1 (1− z)z − Γ(3)

2 (1− z)z2 −Πz3 ,

Π(z) = I−
(
I + Γ(3)

1

)
z −

(
Γ(3)

2 − Γ(3)
1

)
z2 +

(
Γ(3)

2 −Π
)

z3 .

Спiввiдношення мiж (9.6) i (9.8) набуде вигляду

Γ(3)
1 = − (I−Π1) ,

Γ(3)
2 = − (I−Π1 −Π2) ,

Π = − (I−Π1 −Π2 −Π3) .

В обох випадках матриця Π не змiнюється, але Γ(m)
i залежить

вiд вибору в моделi лага m для xt−m.



Роздiл 10

Перевiрка коректностi
VAR специфiкацiї

Пiсля того, як модель оцiнено, треба перевiрити припущення бага-
товимiрного нормального розподiлу, якi є основою методу оцiню-
вання VAR моделi. Таку перевiрку можна провести на пiдставi оцi-
нених залишкiв. Якщо припущення багатовимiрної нормальностi
правильне, то залишки не повиннi суттєво вiдрiзнятися вiд припу-
щення εt ∼ INp(0,Ω). Якщо вони не проходять тести, наприклад,
через те, що вони автокореляцiйнi або гетероскедастичнi, або тому,
що розподiл асиметричний або характеризується не нормальним
ексцесом, то оцiнки можуть не мати оптимальних властивостей i
тому їх не можна розглядати як оцiнки, якi вiдповiдають методу
максимальної правдоподiбностi з повною iнформацiєю (FIML). От-
риманi оцiнки параметрiв можуть не мати жодного сенсу, i оскiльки
ми не знаємо їхнiх справжнiх властивостей, то висновки моделю-
вання можуть бути некоректними.

Розглянемо деякi основнi тестовi процедури та iнформацiйнi
критерiї, якi у цьому разi проводять.

101
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10.1 Графiчний аналiз залишкiв

Початкову перевiрку специфiкацiї проводять на пiдставi графiчно-
го аналiзу залишкiв. Зокрема, графiк часто виявляє проблеми спе-
цифiкацiї, якi не можна отримати за допомогою тестiв.

На рис. 10.1 – 10.5 зображено реальнi та оцiненi значення змiн-
ної xi,t (частина а), динамiку залишкiв (частина б), значення ав-
токорреляцiйної функцiї залишкiв до 20-го порядку (частина в),
гiстограму та емпiричний розподiл залишкiв порiвняно з нормаль-
ним розподiлом (частина d) для кожного рiвняння системи окремо.
Зокрема на рис. 10.1 зображено результати, якi отримано з рiвнян-
ня для грошової маси, на рис. 10.2 – для iнфляцiї, на рис. 10.3 –
для доходу, на рис. 10.4 – для процентної ставки за депозитами та
на рис. 10.5 – для процентної ставки за кредитами.

З графiкiв видно хорошу поведiнку залишкiв та їхнiх автоко-
реляцiй, проте простежується деякий стрибок залишкiв рiвняння
процентних ставок в останнi мiсяцi 2011 р.

Графiчний аналiз є необхiдним iнструментом для виявлення
проблем у специфiкацiї моделi, проте вiн не може замiнити фор-
мальних тестiв. Iснує велика кiлькiсть iнформацiйних критерiїв,
багатовимiрних та одновимiрних тестувань залишкiв, якi, зокре-
ма, можна реалiзувати в пакетi Eviews. Розглянемо деякi з них i
застосуємо їх до перевiрки коректностi специфiкацiї оцiненої VAR
моделi.
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Рис. 10.1: Для рiвняння грошової маси:

a) реальнi та оцiненi значення;
б) динамiка залишкiв;
в) авторолеляцiйна функцiя;
г) гiстограма та емпiричний розподiл залишкiв
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Рис. 10.2: Для рiвняння темпiв iнфляцiї:

a) реальнi та оцiненi значення;
б) динамiка залишкiв;
в) авторолеляцiйна функцiя;
г) гiстограма та емпiричний розподiл залишкiв
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Рис. 10.3: Для рiвняння доходу:

a) реальнi та оцiненi значення;
б) динамiка залишкiв;
в) авторолеляцiйна функцiя;
г) гiстограма та емпiричний розподiл залишкiв
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Рис. 10.4: Для рiвняння процентної ставки за депозитами:

a) реальнi та оцiненi значення;
б) динамiка залишкiв;
в) авторолеляцiйна функцiя;
г) гiстограма та емпiричний розподiл залишкiв
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Рис. 10.5: Для рiвняння процентної ставки за кредитами:

a) реальнi та оцiненi значення;
б) динамiка залишкiв;
в) авторолеляцiйна функцiя;
г) гiстограма та емпiричний розподiл залишкiв



108 Роздiл 10. Перевiрка коректностi VAR специфiкацiїї

Рис. 10.6 показує автокореляцiйнi функцiї залишкiв всiєї систе-
ми. Дiагональнi автокорелограми, визначенi як Corr[εxi,t , εxi,t−h

],
i = 1, . . . , 5, h = 1, . . . , 18, є такими самими як на рис. 10.1 – 10.5
(частини в), тодi як недiагональнi дiаграми визначають перехреснi
автокореляцiї Corr[εxit , εxjt−h

], i 6= j.
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Рис. 10.6: Корелограми залишкiв повної VAR системи
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10.2 Тестування кореляцiї залишкiв
на пiдставi iнформацiйних критерiїв

Коефiцiєнти кореляцiї
VAR модель описує змiну в xt як функцiю не вiд поточних, а вiд

лагових значень процесу. Це означає, що вся iнформацiя про поточ-
нi ефекти в даних мiститься в коварiацiйнiй матрицi залишкiв Ω.
Оскiльки кореляцiї (нормованi коварiацiї) легше iнтерпретувати,
то бiльшiсть економетричних пакетiв (враховуючи Eviews) опису-
ють кореляцiї, а не коварiацiї. Коефiцiєнти кореляцiї обчислюють
так:

ρ̂ij =
σ̂ij√
σ̂iiσ̂jj

, j = 1, . . . , p . (10.1)

Якщо вiдомi коефiцiєнти кореляцiї та дисперсiї залишкiв (або стан-
дартнi вiдхилення залишкiв), то вiдповiднi коварiацiї легко отри-
мати. Оцiнка кореляцiйної матрицi стандартизованих залишкiв мо-
делi для українських даних подана в табл. 10.1.

Значущiсть оцiнених коефiцiєнтiв кореляцiї проводимо на пiд-
ставi використання результату, що стандартна похибка коефiцiєнта
кореляцiї приблизно дорiвнює 1/

√
T = 0, 119.

Таблиця 10.1: Оцiнка кореляцiйної матрицi стандартизованих
залишкiв моделi для українських даних

1 -0,1240 0,2976 -0,0092 -0,1286
-0,1240 1 -0,2388 0,0440 0,1697
0,2976 -0,2388 1 0,2142 0,0697
-0,0092 0,0440 0,2142 1 0,5023
-0,1286 0,1697 0,0697 0,5023 1

Стандартнi похибки векторiв залишкiв σ̂i =
√

σ̂ii, i = 1, . . . , p, а
також коефiцiєнти асиметрiї та ексцесу подано в табл. 10.2.
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Таблиця 10.2: Характеристики векторiв залишкiв системи

Рiвняння m dp y rd rk
Стандартна похибка 0,017 0,007 0,213 0,063 0,055
Коефiцiєнт асиметрiї 0,062 -0,149 -0,327 0,999 -0,099
Коефiцiєнт ексцесу 3,231 2,530 2,858 7,034 4,080

Зауважимо таке: оскiльки ми моделюємо логарифми змiнних,
то стандартнi похибки залишкiв, якi помноженi на 100, можна iн-
терпретувати як вiдсоткову похибку оцiнювання значень змiнних.
Тобто, похибка в оцiнюваннi значень грошової маси становить 1, 7%,
в оцiнюваннi значень iнфляцiї – 0, 7%, в оцiнюваннi значень ВВП –
21, 4%, в оцiнюваннi значень ставок за депозитами – 6, 3%, а ставок
за кредитами – 5, 5%. Як бачимо, оцiнена VAR(2) модель досить до-
бре моделює показники грошового ринку (грошову масу, iнфляцiю
та процентнi ставки), проте дає неточнi значення валового внутрi-
шнього продукту.

10.3 Визначення довжини лага

Щоб перевiрити адекватнiсть VAR специфiкацiї часто використо-
вують максимальне значення правдоподiбностi

ln Lmax = −T

2
ln

∣∣∣Ω̂
∣∣∣ + постiйнi члени ,

де T визначає обсяг ефективної вибiрки, на вiдмiну вiд повної ви-
бiрки T + k.

Для визначення довжини лага k у VAR моделi можна викори-
стовувати статистику вiдношення правдоподiбностi

LR = −2 ln Q

( Hk

Hk+1

)
= T

(
ln

∣∣∣Ω̂k

∣∣∣− ln
∣∣∣Ω̂k+1

∣∣∣
)

,

де Hk – це нульова гiпотеза, яка стверджує, що модель повинна мi-
тити k лагiв, а Hk+1 – альтернативна гiпотеза, яка полягає в тому,
що VAR модель повинна мiстити k + 1 лагiв. Оскiльки альтерна-
тивна гiпотеза потребує тестування, чи p× p коефiцiєнтiв матрицi
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Πk+1 дорiвнюють нулю, тестова статистка −2 ln Q асимптотично
розподiлена як χ2 з p2 ступенями свободи.

Зауважимо, що тестування Hk проти Hk+1 на пiдставi LR тесту
i рiзнi iнформацiйнi критерiї, якi обговорюватимемо далi, повиннi
використовувати ту саму кiлькiсть ефективних спостережень, що
визначається найдовшим лагом, обраним для тестування. Зокрема,
у випадку тестування k = 1 проти k = 2 для українських даних
отримуємо таке значення LR-статистики

LR = −2 lnQ

(H1

H2

)
= 68(−32, 34 + 33, 14) = 54, 4 ,

яка розподiлена як χ2[25] за нульової гiпотези, що коефiцiєнти при
других лагах у рiвняннях VAR моделi не суттєвi. χ2

кр,0.95[25] стано-
вить близько 35, тому нульову гiпотезу вiдхиляємо.

Iснують й iншi тестовi процедури для визначення довжини ла-
га. Зокрема, це iнформацiйнi критерiї Акайке, Шварца i Ханнана-
Куiнна

AIC = ln
∣∣∣Ω̂

∣∣∣ + (p2k)
2
T

,

SC = ln
∣∣∣Ω̂

∣∣∣ + (p2k)
lnT

T
,

HQ = ln
∣∣∣Ω̂

∣∣∣ + (p2k)
2 ln lnT

T
.

Всi цi критерiї грунтуються на використаннi максимального зна-
чення функцiї правдоподiбностi, додатково враховуючи при цьо-
му негативний вплив зростання кiлькостi оцiнених параметрiв. За-
пропонованi критерiї вiдрiзняються способом врахування негативу,
пов’язаного зi зростанням кiлькостi параметрiв у моделi внаслiдок
додавання бiльшої кiлькостi лагiв. Iдея полягає в тому, щоб обчис-
лити тестову статистику для рiзних значень k, а потiм вибрати
те значення k, для якого значення iнформацiйних критерiїв є най-
меншим. Використовуючи цi критерiї для вибору довжини лага,
важливо пам’ятати, що вони правильнi за умови правильної спе-
цифiкацiї моделi. Якщо ж iснують iншi проблеми з моделлю, такi
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як зсуви або непостiйнiсть параметрiв, то вони повиннi бути усу-
ненi до моменту вибору довжини лагу.

У табл. 10.3 наведено результати тестувань для визначення дов-
жини лага VAR моделi, що описує зв’язки в монетарному секторi
економiки України.

Таблиця 10.3: Тестування довжини лага системи

VAR Lag Order Selection Criteria
Endogenous variables: LNM DP LNY LND LNK
Exogenous variables: C D3
Sample: 2006M03 2011M12
Included observations: 64

Lag LogL LR FPE AIC SC HQ

0 267,2460 NA 2,22e-10 -8,038936 -7,701611 -7,906047
1 583,2184 562,8259 2,51e-14 -17,13183 -15,95119* -16,66671*
2 608,9284 41,77874 2,50e-14* -17,15401* -15,13006 -16,35668
3 625,9433 24,99060 3,35e-14 -16,90448 -14,03721 -15,77492
4 643,0944 22,51083 4,63e-14 -16,65920 -12,94862 -15,19741
5 662,1220 22,00062 6,39e-14 -16,47256 -11,91867 -14,67855
6 705,8859 43,76398* 4,40e-14 -17,05894 -11,66173 -14,93270

* indicates lag order selected by the criterion
LR: sequential modified LR test statistic (each test at 5% level)
FPE: Final prediction error
AIC: Akaike information criterion
SC: Schwarz information criterion
HQ: Hannan-Quinn information criterion

Найдовший лаг, k = 6, визначає обсяг вибiрки для оцiнювання,
i всi тести грунтуються на вибiрцi з 2006:09 до 2011:12. Тому значе-
ння LR статистик у цiй таблицi вiдрiзняються вiд результатiв, що
були отриманi ранiше.

Як видно з результатiв, якi поданi у табл. 10.3 найменших зна-
чень статистики Шварца та HQ набувають при k = 1, а статистики
Акайке та FPE – для k = 2. Ми отримали результат, який часто
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вiдбувається на практицi: через те, що iнформацiйнi критерiї по-
рiзному враховують негативний вплив вiд збiльшення факторiв в
моделi, вони не обов’язково дають однаковi результати.

Отже, грунтуючись на результатах табл. 10.3 ми можемо ви-
брати k = 1 згiдно з SC i HQ критерiями, k = 2 згiдно з FPE i AIC
критерiями або k = 6 на пiдставi LR статистики. Виникає питання,
чи доречно збiльшувати довжину лага на цьому кроцi. Оскiльки
iншi типи помилок специфiкацiї (такi як викиди в спостережен-
нях i зсуви середнiх значень), ймовiрно, генерують автокореляцiй-
нi залишки, то в таких випадках тести на довжину лагiв часто
пропонуватимуть використовувати занадто багато лагiв у моделi,
яка страждає вiд такої помилки специфiкацiї. Проте з iншого бо-
ку, щоб мати змогу виявити джерело помилки специфiкацiї, нам
треба визначити довжину лага, а щоб визначити довжину лага,
нам потрiбна точна специфiкацiя моделi. Зазвичай це є проблемою
усiх тестiв, якi перевiряють коректнiсть специфiкацiї: кожен з них
придатний для використання, якщо iнший не порушується. Хоча
важко визначити чiткi правила дiй, досвiд засвiдчує, що додавання
надто великої кiлькостi лагiв бiльш шкiдливе для результатiв моде-
лювання, нiж прийняття деяких помiрних автокореляцiй залишкiв
моделi. Пояснення полягає в тому, що зсуви режимiв, несталiсть
параметрiв тощо часто важко дiагностувати в моделi з надто вели-
кою кiлькiстю параметрiв. Крiм того, досвiд показує, що автоко-
реляцiя залишкiв моделi частiше буває пов’язана зi структурними
помилками специфiкацiї, нiж iз динамiкою.

Незважаючи на те, що на початку моделювання важко визна-
чити, чи значна автокореляцiя залишкiв пов’язана з помилкою спе-
цифiкацiї чи недостатньою кiлькiстю лагiв у моделi, на практицi
рiдко трапляються випадки добре специфiкованих моделей, якi б
мiтили бiльше двох лагiв. Тому доцiльно починати з VAR(2) моде-
лi, пошуку структурних змiщень i якщо необхiдно перевизначення
специфiкацiї моделi. Якщо модель добре специфiкована, тодi треба
перевiрити необхiднiсть змiни довжини лагiв i якщо так, то варто
повторити перевiрку специфiкацiї нової моделi.

Тому, не зважаючи на те, що LR тести пропонують довжину
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лага 6, ми розглянемо VAR(2) модель. Довжина лага 2 в бiльшостi
практичних випадкiв є достатньою, i досить складну динамiчну
структуру можна описати навiть за допомогою системи з незна-
чною довжиною лагiв.

10.4 Тестування адекватностi моделi

У VAR моделi можна розрахувати загальну мiру згоди, яка схожа
на звичайний R2 в моделi лiнiйної регресiї

Trace correlation = 1− trace
(
Ω̂[Cov (∆xt)]−1

)
/p ,

де Cov (∆xt) – коварiацiйна матриця ∆xt. Слiд кореляцiї може бути
приблизно iнтерпретований як середнiй R2 всiх p рiвняннях VAR
моделi.

Для українських даних одержимо

Trace correlation = 0, 86 .

Для VAR моделi визначено також двi альтернативнi мiри згоди–
R2(LR) i R2(LM), якi у випадку одного рiвняння дорiвнюють зви-
чайному R2.

Коефiцiєнт детермiнацiї R2 для кожного рiвняння обчислюємо
як

R2
i = 1− Ω̂ii/Var [∆xi,t] , i = 1, . . . , p ,

де Ω̂ii – оцiнена дисперсiя залишкiв рiвняння i.
Для українських даних обчисленi R2

i для кожного рiвняння
VAR системи наведено в табл. 10.4.

Таблиця 10.4: Коефiцiєнти детермiнацiї кожного рiвняння
VAR системи

Рiвняння m dp y rd rk

R2 0,9973 0,5734 0,6819 0,9211 0,8886

Зауважимо таке: якщо оцiнюється необмежена VAR(2) модель у
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рiвнях, то оскiльки залежнi змiннi в цьому випадку не є стацiонар-
ними, значення R2 повнiстю оманливе. Це вiдбувається тому, що
звичайний R2 вимiрює здатнiсть моделi пояснити змiни залежних
змiнних порiвняно зi сталим середнiм значенням, тобто

R2 = 1−
∑

ε̂2
i /

∑
(xi − x)2 .

Якщо xi,t не є стацiонарними змiнними, а такими є показники гро-
шової маси m, iнфляцiї dp, ВВП y, процентних ставок за депози-
тами rd та кредитами rk, то середнє значення очевидно зовсiм не
описує їхньої поведiнки. Справдi, будь-яка не пов’язана з xi,t змiн-
на, яка мiстить вiдповiдний тренд, буде краще описуватиме xi,t,
нiж стала. Тому, коли змiннi є iнтегрованими першого порядку, R2

має сенс лише тодi, коли залежна змiнна задається як ∆xi,t. В цьо-
му випадку R2 вимiрює пояснювальну силу регресорiв порiвняно з
моделлю випадкового блукання.

Таблиця 10.5: Коефiцiєнти детермiнацiї системи у ECM формi

рiвняння ∆m ∆dp ∆y ∆rd ∆rk

R2 0,4721 0,3846 0,7340 0,2849 0,3181

10.5 Тестування автокореляцiї залишкiв

Тест Люнга-Бокса

Тестування автокореляцiї залишкiв VAR моделi проводять на
пiдставi статистики Люнга-Бокса

LB = T (T + 2)
T/4∑

h=1

(T − h)−1 tr
(
Ω̂′

hΩ̂
−1Ω̂′

hΩ̂
−1

)
, (10.2)

де

Ω̂h = T−1
T∑

t=h

ε̂tε̂
′
t−h
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i залишки беруть з оцiненої VAR моделi. Статистика Люнга-Бокса
асимптотично розподiлена як χ2 з p2(T/4 − k + 1) − p2 ступенями
свободи.

LM тест
LM тестування автокореляцiї j-го порядку проводять на пiдста-

вi використання допомiжної моделi, яку запропонував Годфрей
(Godgrey(1988)). Згiдно з його процедурою проводиться оцiнюван-
ня регресiї залишкiв оцiненої VAR моделi ε̂t стосовно k лагiв змiн-
них xt−1,xt−2, . . . ,xt−k та j-го лага залишкiв ε̂t−j , тобто

ε̂t = A1xt−1 + A2xt−2 + . . .Akxt−k + Aεε̂t−j + ut , (10.3)

де першi j значень ε̂−j , . . . , ε̂−1 приймають такими, що дорiвню-
ють 0. Далi для цiєї допомiжної регресiї обчислюємо залишки, на
пiдставi яких знаходимо статистику Вiлкса (яка є скорегованою з
врахуванням обсягу вибiрки, Андерсон (2003))

LM(j) = −
(

T − p(k + 1)− 1
2

)
ln




∣∣∣Ω̃(j)
∣∣∣

∣∣∣Ω̂
∣∣∣


 . (10.4)

Ця статистика асимптотично розподiлена як χ2 з p2 ступенями сво-
боди. Оскiльки VAR методологiя грунтується на iдеї розкладу змi-
ни в даних на систематичну частину, що описує динамiку i не си-
стематичну випадкову частину, то цей тест важливий. Якщо тест
виявляє, що в моделi залишається значна автокореляцiя, то плани
агентiв (побудованi на пiдставi умовного математичного сподiван-
ня VAR моделi) вiдхилятимуться вiд фактичної реалiзацiї.

Зауважимо, що i χ2, i F тест отриманi для VAR моделi, грунту-
ються на припущеннi незалежних похибок, i якщо такi припущення
не виконуються, то розподiл статистик вiдхилятиметься вiд χ2 i F
у невiдомих напрямах. Крiм того, властивостi оцiнок можуть бути
чутливi до значних автокореляцiй. Зокрема, МНК-оцiнка не буде
консистентною у випадку, коли наявна автокореляцiя залишкiв, i
чим бiльшою вона буде, тим гiршими будуть коефiцiєнти.

Для українських даних значення LM статистик подано в табл.
10.6.
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Таблиця 10.6: Результати LM тесту

VAR Residual Serial Correlation LM Tests
Null Hypothesis: no serial correlation at lag order h
Sample: 2006M03 2011M12
Included observations: 68

Lags LM-Stat Prob

1 21,62507 0,6573
2 15,24648 0,9354
3 23,66463 0,5388
4 35,26985 0,0834
5 22,63500 0,5989
6 25,29618 0,4459

Probs from chi-square with 25 df.

Значення LM(4) засвiдчує, що в моделi навiть пiсля включе-
ння квартальних сезонних фiктивних змiнних залишається деяка
сезонна автокореляцiя, тому можливо специфiкацiя зi сталими се-
зонними змiнними не пiдходить для всього перiоду вибiрки. Цей
недолiк моделi потребує детальнiшого дослiдження.

10.6 Тестування гетероскедастичностi
залишкiв

Тестування ARCH ефектiв m-го порядку проводять за допомогою
статистики

ARCHLM = (T + k −m)×R2 ,

де T – повний обсяг вибiрки; k – довжина лагiв у VAR моделi; а
R2 – коефiцiєнт детермiнацiї допомiжної регресiї

ε̂2
i,t = γ0 +

m∑

j=1

γj ε̂
2
i,t−j + uit .
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Статистика асимптотично розподiлена як χ2 з m ступенями свобо-
ди.

Тестування гетероскедастичностi залишкiв VAR моделi прово-
дять за допомогою тесту Уайта, який узагальнили для систем рiв-
нянь Келеян i Дорнiк. Тестова регресiя є регресiєю кожного з пере-
хресних добуткiв залишкiв на перехреснi добутки регресорiв. Тест
полягає у тестуваннi спiльної значущостi коефiцiєнтiв цiєї додатко-
вої регресiї. За нульової гiпотези, що гетероскедастичностi немає,
регресори не повиннi бути спiльно значущими, i вiдповiднi ймовiр-
ностi повиннi бути бiльшими принаймнi за 0, 05.

В результатi проведення тесту обчислюємо значення LM ста-
тистики для спiльної значущостi всiх регресорiв у системi всiх те-
стових рiвнянь. Ця статистика розподiлена як χ2 з mn ступенями
свободи, де m = p(p + 1)/2 – число перехресних добуткiв залишкiв
системи, а n – загальна кiлькiсть змiнних у правiй частинi тестової
регресiї.

Обчислимо значення статистик спiльної значущостi регресорiв,
за винятком сталої, для кожної тестової регресiї. Результати тес-
тування гетероскедастичностi залишкiв в моделi грошового ринку
України, що наведено в табл. 10.7, засвiдчують, що гетероскеда-
стичностi немає i залишки цiєї моделi гомоскедастичнi.

Таблиця 10.7: Тестування гетероскедастичностi залишкiв
VAR моделi

VAR Residual Heteroskedasticity Tests:No Cross Terms (only levels and squares)
Sample: 2006M03 2011M12
Included observations: 68

Joint Test

Chi-sq df Prob.
325,9320 315 0,3238
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Individual components:

Dependent R-squared F(21,46) Prob. Chi-sq(21) Prob.

res1*res1 0,523315 2,404753 0,0066 35,58543 0,0243
res2*res2 0,402752 1,477140 0,1339 27,38714 0,1584
res3*res3 0,267909 0,801606 0,7033 18,21781 0,6352
res4*res4 0,364212 1,254820 0,2549 24,76645 0,2574
res5*res5 0,490932 2,112437 0,0173 33,38336 0,0421
res2*res1 0,268020 0,802060 0,7028 18,22537 0,6347
res3*res1 0,377936 1,330825 0,2060 25,69962 0,2181
res3*res2 0,509534 2,275632 0,0101 34,64829 0,0308
res4*res1 0,282795 0,863708 0,6331 19,23006 0,5704
res4*res2 0,139753 0,355858 0,9938 9,503197 0,9847
res4*res3 0,295259 0,917725 0,5718 20,07763 0,5163
res5*res1 0,265940 0,793582 0,7123 18,08395 0,6437
res5*res2 0,233915 0,668834 0,8404 15,90619 0,7749
res5*res3 0,357973 1,221336 0,2791 24,34215 0,2768
res5*res4 0,436349 1,695752 0,0677 29,67174 0,0988

10.7 Тестування нормальностi

Бiльшiсть тестiв на нормальнiсть грунтуються на використаннi аси-
метрiї (центрального моменту третього порядку) та ексцесу (цен-
трального моменту четвертого порядку). Обидва є асимптотично
нормальними, але, на жаль, потрiбна досить велика вибiрка, щоб
ми могли їх використати.

Шентон i Боумен (Shenton-Bowman) запропонували перетворен-
ня цих двох характеристик i довели, що трансформованi величини
будуть приблизно нормальнi. Обидва, одновимiрний i багатовимiр-
ний тести нормальностi, якi ми розглядатимемо, побудованi на пе-
ретвореннi Шентона-Боумана.

Асиметрiю i ексцес стандартизованих оцiнених залишкiв (ε̂i/σ̂i)t,
i = 1, . . . , p, t = 1, . . . , T обчислюємо за формулами

Asi =
√

b̂1i =
1
T

T∑

t=1

(ε̂i/σ̂i)
3
t , (10.5)
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Exi = b̂2i =
1
T

T∑

t=1

(ε̂i/σ̂i)
4
t . (10.6)

За нульової гiпотези про нормальний розподiл збурень, асиметрiя
i ексцес залишкiв ε̂i асимптотично нормально розподiленi, тобто

√
T (Asi − 0) a∼ N [0, 6] ,

√
T (Exi − 3) a∼ N [0, 24] .

Отож, дисперсiя асиметрiї менша, нiж дисперсiя ексцесу. Це
означає, що тест на нормальнiсть чутливiший до вiдхилень вiд нор-
мальностi у зв’язку з асиметрiєю (часто внаслiдок викидiв), анiж
до надлишку ексцесу (товстий хвiст, або занадто багато малих за-
лишкiв близьких до середнього).

Асимптотичний одновимiрний тест на нормальнiсть залишкiв
ε̂i,t використовує суму квадратiв стандартизованих асиметрiї та
ексцесу. Статистика тесту за припущення про асимптотичну нор-
мальнiсть i незалежнiсть розподiлена як χ2[2]. Тестову статистику
обчислюють за формулою

ηas
i = T (Asi)2/6 + T (Exi − 3)2/24 a∼ χ2[2] .

Якщо вибiрка велика, то можна використовувати асимптотичний
багатовимiрний тест, статистика якого така:

mηas =
p∑

i=1

ηas
i

a∼ χ2[2p] .

У випадку невеликого обсягу вибiрки асиметрiя та ексцес не є нi
асимптотично нормальними, нi незалежними.

ПроцедураШентона-Боумана перетворює асиметрiю
√

b1 на но-
ву змiнну z1 на пiдставi формули

z1 = δ ln
{

y + (y2 + 1)
1
2

}
,

де

y =
√

b1

{
w2 − 1

2
(T + 1)(T + 3)

6(T − 2)

} 1
2

,
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δ =
1

{
ln
√

w2
} 1

2

,

w2 = −1 + {2(β − 1)} 1
2 ,

β =
3(T 2 + 27T − 70)(T + 1)(T + 3)
(T − 2)(T + 5)(T + 7)(T + 9)

.

Ексцес b2 перетворюється до z2 на пiдставi формули

z2 =
{( χ

2a

) 1
3 − 1 +

1
9α

}
(9α)

1
2 .

Тут
χ = (b2 − 1− b1)2k ,

α = a + b1c ,

k =
(T + 5)(T + 7)(T 3 + 37T 2 + 11T − 313)

12δ
,

c =
(T − 7)(T + 5)(T + 7)(T 2 + 2T − 5)

6δ
,

a =
(T − 2)(T + 5)(T + 7)(T 2 + 27T − 70)

6δ
,

δ = (T − 3)(T + 1)(T 2 + 15T − 4) .

Багатовимiрний тест, який запропонували Хансен i Дорнiк (Han-
sen, Doornik, 1994), використовує перетворення Шентона-Боумана
для перевiрки нормальностi залишкiв у VAR системi. Оскiльки за-
лишки VAR(p) моделi зазвичай корелюють, то спочатку їх треба
ортогоналiзувати. Ортогоналiзованi залишки отримують шляхом
декомпозицiї кореляцiйної матрицi залишкiв, R, а саме

rt = VΛ− 1
2 V′Sε̂t , (10.7)

де Λ = diag(λ1, . . . , λp) – дiагональна матриця власних значень, V
матриця складена з власних векторiв, а матриця

S = diag
(
σ̂
−1/2
11 , . . . , σ̂−1/2

pp

)
.
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Ортогоналiзованi залишки не корелюють за побудовою та є не-
залежними за припущення про нормальнiсть. Багатовимiрну ста-
тистику для тестування нормальностi розраховують як суму p одно-
вимiрних статистик Шентона-Боумана, на пiдставi використання
ортогоналiзованих залишкiв при розрахунку асиметрiї й ексцесу.

Для українських даних багатовимiрна статистика Хансена-Дор-
нiка становить

HD = χ2[10] = 22, 01 , p− значення = 0, 0150 .

Отож, нормальнiсть розподiлу залишкiв рiшуче вiдхиляється.
Щоб з’ясувати як пов’язана проблема вiдсутностi нормальнос-

тi з конкретними змiнними, використаємо одновимiрнi тести. Крiм
того, оскiльки VAR оцiнки чутливiшi до вiдхилень вiд нормальностi
у зв’язку з асиметрiєю, нiж з надлишком ексцесу, в табл. 10.8 також
подано цi величини для кожної змiнної.

Результати тестувань свiдчать про те, що вiдхилення вiд нор-
мальностi вiдбувається передусiм через вiдсутнiсть нормальностi
в рiвняннi опису процентних ставок за депозитами. Це пов’язано
з додатнiми викидами в рядi процентних ставок за депозитами в
4 кварталi 2011р. Якщо оцiнити VAR(2) модель на пiдставi даних
до вересня 2011, то гiпотеза про нормальний розподiл залишкiв не
вiдхиляється, статистика Хансена-Дорнiка дорiвнює HD = 9, 85 i
є меншою за критичне значення χ2[10] розподiлу.

10.8 Висновки тестувань

Загалом формальнi тести на помилки специфiкацiї пiдтвердили
висновки, якi грунтуються на графiчнiй перевiрцi: багатовимiрна
нормальнiсть вiдкидається через ненормальнiсть залишкiв рiвнян-
нi процентних ставок за депозитами; залишається деяка сезонна
автокореляцiя в залишках рiвнянь грошової маси та доходу; недо-
статньо добре описується коливний характер поведiнки ВВП; рiв-
няння процентних ставок мiстять помiрний ARCH ефект.
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Таблиця 10.8: Результати тестування нормальностi
розподiлу залишкiв

VAR Residual Normality Tests
Orthogonalization: Residual Correlation (Doornik-Hansen)
Null Hypothesis: residuals are multivariate normal
Sample: 2006M03 2011M12
Included observations: 68

Component Skewness Chi-sq df Prob.

1 0,037799 0,019209 1 0,8898
2 -0,041226 0,022848 1 0,8799
3 -0,431048 2,344098 1 0,1258
4 0,910112 8,795269 1 0,0030
5 -0,318025 1,312382 1 0,2520

Joint 12,49381 5 0,0286

Component Kurtosis Chi-sq df Prob.

1 3,418642 2,095645 1 0,1477
2 2,440505 0,395179 1 0,5296
3 3,207163 0,045849 1 0,8304
4 6,142249 6,225787 1 0,0126
5 3,345191 0,760742 1 0,3831

Joint 9,523202 5 0,0899

Component Hansen-Doornik df Prob.

1 2,114854 2 0,3473
2 0,418027 2 0,8114
3 2,389948 2 0,3027
4 15,02106 2 0,0005
5 2,073124 2 0,3547

Joint 22,01701 10 0,0150
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Однак тестування автокореляцiї залишкiв та ARCH тести грун-
туються на припущеннi про нормальнiсть збурень, а тести на нор-
мальнiсть отримують за припущенням про незалежнi та гомоске-
дастичнi похибки. Це означає, що у цьому випадку невiдомо, якi
з тестiв визначають помилку специфiкацiї. Оскiльки ми не знає-
мо, яким з проведених тестiв можна довiряти, то усi тестування
помилок специфiкацiї треба провести ще раз пiсля перевизначення
специфiкацiї моделi.

Навiть, якщо ми задовiльно розв’яжемо цi проблеми, то немає
жодної гарантiї, що переспецифiкована модель пройде тести специ-
фiкацiї. Розв’язок однiєї проблеми часто вiдкриває нову проблему,
яка була прихована. Це вiдбувається тому, що помилки специфi-
кацiї в моделi призводять до збiльшення дисперсiї залишкiв, що
ускладнює можливiсть побачити менш очевиднi помилки специфi-
кацiї.

Аналiз моделювання засвiдчує, що високi значення ставок за
депозитами в кiнцi 2011 р. не узгоджуються з поведiнкою грошової
маси, iнфляцiї, доходу та ставками за кредитами в цьому перiодi.
Тому викиди в рiвняннi процентних ставок за депозитами дають
значуще змiщення розподiлу залишкiв, а також суттєве перевищен-
ня ексцесу. Питання змiни взаємозв’язкiв мiж змiнними вкiнцi 2011
р. потребує подальшого дослiдження.



Роздiл 11

Аналiз VAR моделей
в економетричному пакетi
EViews

11.1 Створення VAR об’єкту

Щоб оцiнити i потiм дослiджувати VAR модель в пакетi EViews,
треба спочатку створити об’єкт VAR. Для цього, зокрема, можна
у вiкнi робочого файла вибрати Object/New Object ... Var i у
полi Name for object зазначити бажану назву моделi.

125
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В результатi вiдкриється дiалогове вiкно VAR специфiкацiїVAR
Specification.

Вкладка Basics дiалогового вiкна VAR специфiкацiї пропонує
визначити структуру VAR моделi.

Дiалогове вiкно треба заповнити вiдповiдною iнформацiєю.

• Вибрати тип VAR моделi у частинi Var type: Unrestricted
VAR або Vector Error Correction (VEC). Моделi, якi до-
слiджуються у посiбнику, є фактично необмеженими VAR мо-
делями. VEC – це векторнi моделi корекцiї похибки, якi уза-
гальнюють VAR моделювання.

• Визначити обсяг вибiрки, на пiдставi якої буде оцiнюватись
модель у частинi Estimation Sample.

• Ввести лагову специфiкацiю у полi введення Lag Intervals for
Endogenous. Цю iнформацiю вводять як пару чисел, що ви-
значає довжину лагiв. Наприклад, у випадку введення лаго-
вої пари
1 4

EViews буде використовувати у правiй частинi VAR системи
лаги з першого по четвертий для всiх ендогенних змiнних цiєї
системи.
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Можна задати будь-якi лаги, але всiх їх треба подавати па-
рама, якi задаватимуть iнтервали лагiв. Зокрема, пiсля вве-
дення лагової специфiкацiї

2 4 6 9 12 12

EViews буде використовувати для всiх ендогенних змiнних
VAR системи лаги 2, 3, 4, 6, 7, 8, 9 i 12 порядкiв.

• Ввести назви ендогенних i екзогенних змiнних у вiдповiдних
полях введення. В частинi Endogenous Variable в якостi ен-
догенних змiнних системи ми вказали змiннi lnm, dp, lny,
lnrd, lnrk, що позначають, вiдповiдно, логарифми грошової
маси, темпи iнфляцiї, логарифми ВВП, логарифми процен-
тних ставок за депозитами та логарифми процентних ставок
за кредитами. В частинi Exogenous Variable в якостi екзоген-
них змiнних системи ми вказали змiннi c, d3, що позначають
константу та сезонну фiктивну змiнну. Якщо список рядiв
великий, можна створити iменну групу об’єктiв, що мiстить
список змiнних, а потiм включати цю назву групи в якостi
ендогенних чи екзогенних змiнних системи.

Iншi двi вкладки дiалогового вiкнаCointegration таVEC Res-
riction використовують тiльки для аналiзу VEC моделей.

11.2 Оцiнювання VAR моделi

Пiсля того як заповнено вiкно VAR специфiкацiї i натиснуто кно-
пкуOK, EViews у вiкнi VAR видасть результати оцiнювання моделi
Vector Autoregression Estimates, якi поданi в табл. 8.1 i складаються
з трьох таблиць.

Кожен стовпець першої таблицi вiдповiдає окремому рiвнянню
VAR системи. Для кожної змiнної в правiй частинi рiвняння систе-
ми, EViews видає оцiнку коефiцiєнта, його стандартну похибку в
круглих дужках i t-статистику в квадратних дужках. Зокрема, ко-
ефiцiєнт при першому лаговому запiзненнi iнфляцiї dpt−1 в рiвнян-
нi грошової маси lnm дорiвнює −0, 1525, його стандартна похибка
дорiвнює 0, 3240 i t-статистика дорiвнює −0, 4707.
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У другiй частинi таблицi нижче висновкiв про коефiцiєнти EVi-
ews вiдображає додаткову iнформацiю про систему. Тут виводя-

ться додатковi стандартнi вихiднi МНК статистики для кожно-
го рiвняння. Зокрема, це коефiцiєнт детермiнацiї (R-squared), ско-
регований коефiцiєнт детермiнацiї (Adj. R-squared), сума квадра-
тiв залишкiв (Sum sq. resids), оцiнка стандартної похибки регресiї
(S.E. equation), статистика Фiшера (F-statistic), логарифм функ-
цiї правдоподiбностi (Log likelihood), статистика Акайке (Akaike
AIC), статистика Шварца (Schwarz SC), середнє ендогенної змiнної
(Mean dependent), стандартне вiдхилення ендогенної змiнної (S.D.



11.2. Оцiнювання VAR моделi 129

dependent). Статистики обчислюють окремо для кожного рiвнян-
ня на основi вiдповiдних залишкiв i вiдображаються у вiдповiдному
стовпцi.

В третiй частинi таблицi подано зведенi статистики для VAR
системи в цiлому. Визначник коварiацiйної матрицi залишкiв, який

скорегований на ступiнь свободи (Determinant resid covariance (dof
adj)), обчислюють за формулою

|Ω̂| = det

(
1

T − k

∑
t

ε̂tε̂
′
t

)
, (11.1)

де k – кiлькiсть параметрiв у кожному рiвняннi VAR системи. Не-
скорегований визначник (Determinant resid covariance) не враховує
k. Значення логарифма функцiї правдоподiбностi (Log likelihood)
обчислюють за припущення багатовимiрного нормального розподi-
лу

l = −T

2

{
p(1 + ln 2π) + ln |Ω̂|

}
. (11.2)

Два iнформацiйнi критерiї Akaike information criterion та Schwarz
criterion обчислюють за формулами

AIC = −2l

T
+

2n

T
,

SC = −2l

T
+

n ln T

T
,

де n = p(d + pk) – загальна кiлькiсть оцiнюваних параметрiв VAR
системи. Цi iнформацiйнi критерiї можуть бути використанi для
вибору моделi з оптимальною довжиною лагiв. Модель з меншим
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значенням iнформацiйних критерiїв є кращою. Варто вiдзначити,
що рiзнi джерела можуть по-рiзному визначати AIC/SC, опускаю-
чи несуттєвi сталi члени для функцiї правдоподiбностi або не дiля-
чи на T .

Пiсля того як VAR модель оцiнено, EViews надає рiзнi можливi
дослiдження оцiненої VAR моделi за допомогою опцiй, що передба-
ченi в меню Views та Procs у вiкнi VAR специфiкацiї. Розглянемо
можливостi закладенi у Views, якi є специфiчними для VAR мо-
делей. Решта можливостей збiгаються зi звичайними процедурами
при оцiнюваннi одного рiвняння.

11.3 Дослiдження лагової структури
VAR системи

Розглянемо можливостi, якi пропонуються пiд час виборуView/Lag
Structure i якi допомагають вибрати доцiльну довжину лагiв змiн-
них у VAR системi. EViews пропонує декiлька видiв дослiдження
лагової структури системи.
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Значення та графiчне зображення коренiв характе-
ристичного полiнома

Вибiр AR Roots Table видає оберненi величини до коренiв
характеристичного многочлена, а AR Roots Graph графiчно зо-
бражає їхнє розмiщення щодо одиничного кола. Оцiнена VAR мо-
дель стацiонарна, якщо всi коренi за модулем меншi за одиницю,
тобто лежать всерединi одиничного круга. Якщо VAR не є стацiо-
нарною, то деякi результати (зокрема, функцiя iмпульсної реакцiї
та декомпозицiя дисперсiй) не дадуть правильних висновкiв. Таб-
лиця мiстить kp коренiв, де k – кiлькiсть ендогенних змiнних i p –
найбiльший лаг. Дослiдження коренiв емпiричної моделi для укра-
їнських даних проведено на пiдставi даних табл. 8.3 та рис. 8.1.

Каузальнiсть за Грейнджером
Вибiр Granger Causality дає змогу провести перевiрку, якi з

ендогенних змiнних можна трактувати як екзогеннi.
Для кожного рiвняння VAR системи виводиться значення χ2

статистики Вальда для тестування спiльної значущостi всiх лагiв
кожної з ендогенних змiнних у цьому рiвняннi. В останньому рядку
(All) наведено значення статистики для тестування спiльної зна-
чущостi всiх лагiв всiх ендогенних змiнних в цьому рiвняннi.

Зауважимо, що у випадку оцiнювання VEC моделi тестують
лише лаги змiнних, якi є в перших рiзницях. Лаги рiвнiв значень,
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якi наявнi у коiнтеграцiйних рiвняннях, не тестуються.

Тестування окремих лагiв

Вибiр Lag exclusion Tests виконує тест сукупної значущостi
кожного лага змiнних VAR системи. Для кожного рiвняння окремо
(по стовпцях) виводиться значення χ2 статистики Вальда тестува-
ння спiльної значущостi окремого лага всiх ендогенних змiнних,
що входять у праву частину цього рiвняння, а також в останньому
стовпцi статистика значущостi цього лага в усiй системi.

Критерiї вибору довжини лага

Вибiр Lag Length Criteria наводить значення рiзних крите-
рiїв для вибору довжини лагiв у необмеженiй VAR системi. При
цьому пропонується зазначити максимальний лаг для перевiрки.
У таблицi, що виводиться, показано рiзнi iнформацiйнi критерiї
для всiх лагiв до зазначеного максимуму. Якщо VAR система не
мiстить екзогенних змiнних, то лаги починаються з 1, в iншому ви-
падку – з 0. Значення кожного критерiю подано в окремому стов-
пцi. У кожному стовпцi значення, що вiдповiдає оптимальнiй дов-
жинi лага згiдно з вiдповiдним критерiєм, позначено зiрочкою ∗.
Для критерiїв FPE, Акайке, Шварца та Ханнана-Куiнна, що на-
веденi у стовпцях 4-7, оптимальною є та довжина лага, для якої
значення вiдповiдного критерiю є найменшим.
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Послiдовнiсть модифiкованих тестових статистик вiдношення
правдоподiбностi (LR) подано в третьому стовпцi. Починаючи з
максимального лага, тестується сукупна гiпотеза про те, що всi
коефiцiєнти при лагах довжиною l спiльно дорiвнюють нулю. Об-
числюють статистику

LR = (T −m) {ln |Ωl−1| − ln |Ωl|} ∼ χ2[p2] , (11.3)

де m – кiлькiсть параметрiв у кожному рiвняннi альтернативної
гiпотези. При цьому для малих вибiрок EViews використовує мо-
дифiковану статистику Сiмса з множником (T −m), а не T . Отри-
манi значення модифiкованих LR статистик порiвнюють з 5% кри-
тичним значенням, починаючи з найвищого лага, i далi зменшують
лаг на одиницю, доки вiдповiдну гiпотезу не буде вiдхилено. Аль-
тернативний порядок лага, за якого гiпотеза була вiдхилена, по-
значається зiрочкою (якщо жоден тест не вiдхиляє гiпотези, то зi-
рочкою буде позначено мiнiмальний лаг). Рiвень значущостi, який
при цьому використовується, становить 0, 05.
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11.4 Дiагностичнi тести

Дослiдимо властивостi залишкiв оцiненої VAR системи. Пакет EVi-
ews дає змогу провести рiзнi тестування залишкiв VAR системи за
допомогою вибору вiдповiдних опцiй при натисканнi View/Resi-
dual Tests у вiкнi VAR специфiкацiї.

Корелограми
Вибiр Correlograms показує попарнi перехреснi корелограми

(вибiрковi коефiцiєнти автокореляцiї) оцiнених векторiв залишкiв
VAR системи до заданого у Lags to include порядку лагiв. Крос-

корелограми можуть бути вiдображенi в трьох рiзних форматах. Є
двi табличнi форми: перша (Tabulate by Variable) впорядковує
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коефiцiєнти кореляцiї за змiнними, а друга (Tabulate by Lag) впо-
рядковує їх за порядком лага. Вибiр Graph вiдображає графiчне
зображення попарних перехресних корелограм. Пунктирнi лiнiї на
графiках позначають плюс або мiнус подвiйнi асимптотичнi стан-
дартнi похибки коефiцiєнтiв кореляцiї, якi обчислюють як 1/

√
T .

Сукупне тестування автокореляцiї
Вибiр Portmanteau Autocorrelation Test обчислює значення

багатовимiрних статистик Бокса-Пiрса/Люнга-Бокса Q для тесту-
вання кореляцiї залишкiв до зазначеного порядку. Наводяться зна-

чення Q-Stat та скорегованi значення Adj Q-Stat (з корекцiєю для
малих обсягiв вибiрок). За нульової гiпотези про вiдсутнiсть коре-
ляцiї залишкiв ряду до лага порядку h, обидвi статистики асимп-
тотично розподiленi як χ2 з k2(h−k) ступенями свободи, де k – дов-
жина лага VAR системи. Таке наближення розподiлу буде слабким
для застосування у випадку, коли коренi AR многочлена близькi
до одиницi.

LM тестування автокореляцiї
Вибiр Autocorrelation LM Test видає значення багатовимiр-

ної LM статистики тестування серiйної автокореляцiї ряду зали-
шкiв до зазначеного порядку. Тестову статистику для лага поряд-
ку h обчислюють за допомогою дослiження допомiжної регресiї
залишкiв ε̂t стосовно початкових регресорiв, якi наявнi в правих
частинах рiвнянь, i лагiв залишкiв ε̂t−h, при чому для вiдсутнiх h
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перших значень ε̂t−h приймають значення нуль. За нульової гiпоте-
зи про вiдсутнiсть серiйної атокореляцiї порядку h LM статистика
асимптотично розподiлена як χ2 з p2 ступенями свободи.

Тестування нормальностi
Вибiр Normality Test видає результати багатовимiрного роз-

ширеного тестуЖарку-Бера для тестування нормальностi розподi-
лу залишкiв. Тест порiвнює третiй i четвертий моменти залишкiв з
вiдповiдними моментами нормального розподiлу. Для застосування
багатовимiрного тесту треба вибрати метод факторизацiї (ортого-
налiзацiї) залишкiв. Опишемо методи факторизацiї, якi пропонує

EViews. Нехай P – матриця факторизацiї розмiру p× p, така що

vt = Put ∼ N(0, Ip) , (11.4)

де ut – не ортогональнi залишки. Визначимо третiй i четвертий
моменти вектора як

m3 =
1
T

∑
t

v3
t , m4 =

1
T

∑
t

v4
t .

Тодi
√

T

[
m3

m4 − 3

]
→ N

(
0,

[
6 Ip 0
0 24 Ip

])
(11.5)

за нульової гiпотези про нормальний розподiл. Оскiльки всi компо-
ненти не залежать одна вiд одної, то можемо скласти χ2 статисти-
ку, пiдсумовуючи квадрати будь-якого з цих третього i четвертого
моментiв.

EViews дає змогу вибирати матрицю факторизацiї P.
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• Cholesky: P є оберненою нижньою трикутною матрицею фак-
торизацiї Холецького коварiацiйної матрицi залишкiв. Резуль-
туюча статистика тесту залежить вiд кiлькостi змiнних у VAR
системi.

• Inverse Square Root of Residual Correlation Matrix
(Doornik-Hansen): Цю факторизацiю запропонували Дор-
нiк i Хансен (1994) P = HΛ−1/2H′V, де Λ – дiагональна
матриця, що мiстить власнi значення кореляцiйної матрицi
залишкiв по дiагоналi, H – матриця, стовпцi якої є вiдповiд-
ними власними векторами, V – дiагональна матриця, по дiа-
гоналi якої розмiщенi оберненi величини до квадратних коре-
нiв з дисперсiй залишкiв. Тест є iнварiантним до порядку та
масштабу змiнних в VAR моделi. Згiдно з результатами Дор-
нiка та Хансена для малих вибiрок Eviews проводить деяку
корекцiю залишкiв vt перед розрахунком статистики.

• Inverse Square Root of Residual Covariance Matrix
(Urzua): Урзуа (1997) запропонував використовувати таку
матрицю факторизацiї P = GD−1/2G′, де D – дiагональна
матриця, що мiстить власнi значення коварiацiйної матрицi
залишкiв по дiагоналi i G – матриця, стовпцi якої є вiдповiд-
ними влас- ними векторами. Цей тест має певну альтернати-
ву, яка є експоненцiальним розподiлом. Згiдно з Урзуа це най-
бiльш вiрогiдна альтернатива до багатовимiрного нормально-
го розподiлу зi скiнченним четвертим моментом. Вiдповiдно
до рекомендацiй Урзуа, для малих вибiрок Eviews проводить
деяку корекцiю залишкiв vt перед розрахунком статистики.
Ця корекцiя вiдрiзняється вiд тiєї, яку використовують Дор-
нiк i Хансен.

• Structural Factorization: У цьому випадку P = B−1A, де
A, B оцiнюють зi структурної VAR моделi. Ця опцiя доступна
тiльки у випадку, коли наперед оцiнено матрицi факторизацiї
A i B, використовуючи структурну VAR модель.

EViews подає тестовi статистики для тестування кожного з ор-
тогоналiзованих векторiв, а також статистики сукупних тестiв. Для
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окремих векторiв подано оцiнки коефiцiєнтiв асиметрiї m3 i ексцесу
m4, їхнi вiдповiднi χ2[1] статистики, а також p-значення.

Наводяться також значення статистик Жарку-Бера

T

{
m2

3

6
+

(m4 − 3)2

24

}
(11.6)

з P -значеннями χ2[2] розподiлу.
Сукупнi тестування проводять на пiдставi

λ3 = Tm′
3m3/6 ∼ χ2[p] ,

λ4 = T (m4 − 3)′(m4 − 3)/24 ∼ χ2[p] ,
λ = λ3 + λ4 ∼ χ2[2p] .

(11.7)

Якщо вибирати тест Урсуа, то λ використовуватиме не тiльки суму
квадратiв чистих третього i четвертого моментiв, але також суму
квадратiв всiх перехресних третiх i четвертих моментiв. У цьому
випадку λ асимптотично розподiлена як χ2 з p(p+1)(p+2)(p+7)/24
ступенями свободи.

Тестування гетероскедастичностi
Вибiр White Heteroskedasticity проводить тестування гете-

роскедастичностi залишкiв VAR моделi, яке виконують за допомо-
гою тесту Уайта, який узагальнили для систем рiвнянь Келеян i
Дорнiк. Тестова регресiя є регресiєю кожного з перехресних до-
буткiв залишкiв на перехреснi добутки регресорiв. Тест полягає у
тестуваннi спiльної значущостi коефiцiєнтiв цiєї додаткової регре-
сiї. Опцiя ’No Cross Terms’ використовує тiльки рiвнi та квадрати
вихiдних регресорiв, тодi як варiант ’With Cross Terms’ враховує
всi неповторюванi перехреснi добутки вихiдних регресорiв у тесто-
вому рiвняннi. Тестова регресiя також завжди включає в себе сталу
як регресор.

На пiдставi проведення тесту обчислюють значення LM стати-
стики для спiльної значущостi всiх регресорiв у системi всiх те-
стових рiвнянь. Ця статистика розподiлена як χ2 з mn ступенями
свободи, де m = p(p + 1)/2 – кiлькiсть перехресних добуткiв зали-
шкiв в системi i n – загальна кiлькiсть змiнних у правiй частинi
тестової регресiї.



11.4. Дiагностичнi тести 139

Eviews також подає значення статистик спiльної значущостi ре-
гресорiв, за винятком сталої, для кожної тестової регресiї. За нульо-
вої гiпотези, що гетероскедастичностi немає, регресори не повин-
нi бути спiльно значущими, i вiдповiднi ймовiрностi повиннi бути
бiльшими принаймнi за 0, 05.
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Висновки економетричного
моделювання

Побудована VAR(2) модель грошового ринку в Українi дає змо-
гу одночасно моделювати величини грошової маси, iнфляцiї, вало-
вого внутрiшнього продукту та процентних ставок за депозитами
i кредитами та враховує динамiчнi зв’язки мiж ними. Як виявило
дослiдження, ця модель надає досить хороший опис iнформацiї, що
мiститься в даних. Проте тестування помилок специфiкацiї моделi
i графiчний аналiз виявляють деякi недосконалостi, тому свiдчать
про необхiднiсть продовжити дослiдження з метою можливого по-
кращення моделi.

Одним з можливих вдосконалень моделi є введення до неї дода-
ткових змiнних. Проте додавання однiєї змiнної до загального фор-
мулювання p-вимiрної VAR(k) системи вводить (2p + 1) × k нових
параметрiв. Коли вибiрка мала, зокрема в макроекономiчних моде-
лях, зазвичай, мають 50-100 спостережень, додавання додаткових
змiнних може стати непомiрно високими. Тим не менш, у деяких
випадках можна знайти компромiс мiж кiлькiстю змiнних в системi
p i довжиною лагiв k, який потрiбний для отримання залишкiв, що
не корелюють. Також, встановлюючи статистично прийнятнi обме-
ження на VAR модель, такi, як обмеження, що зменшують ранг,
нульовi обмеження на коефiцiєнти та iншi лiнiйнi i нелiнiйнi обме-
ження, ми зможемо розкрити змiст та iнтерпретацiю економiчних
структур.

Крiм того, оскiльки дослiджуванi показники грошової маси, iн-
фляцiї та процентних ставок (див. Роздiли 3 - 6) мiстять стохасти-
чний тренд i є I(1) рядами, то необхiдним продовженням є також
дослiдження їхньої коiнтеграцiї, та побудови векторної моделi ко-
регування похибки. VEC модель, яка грунтуватиметься на моде-
люваннi рiзниць змiнних, проте мiститиме коiнтеграцiйнi рiвнян-
ня рiвнiв змiнних, допоможе одночасно змоделювати довгостроковi
зв’язки мiж змiнними, описати їхнi короткостроковi коливання, а
також аналiзувати вплив збурення одного показника на поведiнку
iншого.
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