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Streszczenie

Streszczenie

Celem badania bylo okreslenie wielkodci efektu Balassy-Samuelsona i efektywnosci
potencjalnych mechanizméw jego absorpcji w krajach Europy Srodkowo-Wschodniej. Wyniki
analizy pozwolily na okreslenie skali presji inflacyjnej wynikajacej z procesu konwergencji
realnej i tym samym skali systematycznych réznic inflacyjnych wzgledem strefy euro, a
w efekcie na sformutowanie wnioskéw dotyczacych ryzyka strukturalnej nieadekwatnosci
polityki pienieznej Europejskiego Banku Centralnego w odniesieniu do gospodarek tych
krajéw. Otrzymane rezultaty sugeruja, iz systematyczne dywergencje inflacyjne moga stanowié¢
powainy koszt akcesji krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej do strefy euro. Ich skala jest
bowiem poréwnywalna z réznicami inflacyjnymi, jakich do$wiadczyly peryferyjne panstwa
czlonkowskie w pierwszym dziesigcioleciu funkcjonowania strefy euro. W przypadku Polski
szczegdlnie niepokojacym jest fakt, iz zaden z potencjalnych kanaléw absorpcji efektu
Balassy-Samuelsona nie sprzyjal w okresie badania ograniczeniu presji inflacyjnej wynikajacej z
procesu doganiania. Otrzymane wyniki sugeruja, iz powszechne w literaturze nieuwzglednienie
w specyfikacji modelu Balassy-Samuelsona ksztattowania sie relatywnych ptac i marz powoduje

obciazenie estymacji.

Kody klasyfikacji JEL: F41, E31, C33

Stowa kluczowe: hipoteza Balassy-Samuelsona, integracja monetarna, konwergencja realna,
procesy inflacyjne, kointegracja panelowa
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Wprowadzenie

Wprowadzenie

W obliczu réwnoéci nominalnych stop procentowych zréznicowanie stop inflacji w panstwach unii
walutowej prowadzi — abstrahujac od réznic w procesie formowania si¢ oczekiwan inflacyjnych — do
zroznicowania realnych stép procentowych. W konsekwencji kraje o najwyzszym tempie wzrostu
poziomu cen odznaczaja sie réwniez najnizsza stopa realna. Mechanizm ma charakter procykliczny,
jako ze nizsza niz w pozostalych panstwach cztonkowskich realna stopa procentowa prowadzi
do relatywnego wzrostu aktywnosci gospodarczej i tym samym relatywnego wzrostu inflacji (jej
koniunkturalnego komponentu), a w rezultacie do dalszego obnizenia realnej stopy. Skutkuje to
narastaniem nieréwnowagi zaréwno wewnetrznej, jak i — w wyniku pogorszenia konkurencyjnosci
gospodarki — zewnetrznej, co stanowi przedmiot tzw. krytyki Waltersa (1994). Powstale w
ten sposéb nieréwnowagi nie moga zostaé skorygowane za pomoca zmian nominalnych kurséow
walutowych. W zwiazku z tym, cigzar dostosowan w krajach czltonkowskich unii monetarne;
spoczywa na tzw. kanale realnego kursu walutowego, ktorego efektywnoS¢ w przywracaniu
zewnetrznej réwnowagi — w obliczu sztywno$ci nominalnych kurséw walutowych — zalezy od
elastycznodci krajowego rynku pracy i produktéw, czyli elastycznoscei (w szezegblnodci ,w d61”)

krajowych ptac i cen.

Dotychczasowa historia funkcjonowania strefy euro wskazuje, iz wbrew oczekiwaniom
formutowanym przed jej utworzeniem, efektywnos¢ kanatu realnego kursu walutowego
okazala sie ograniczona. Dywergencje inflacyjne w ramach strefy euro, poglebiane przez
procykliczny mechanizm realnej stopy procentowej, przyczynity sie do narastania nieréwnowag
makroekonomicznych, zaréwno wewnetrznych (niestabilne boomy kredytowe), jak i zewnetrznych
(chroniczne deficyty na rachunkach obrotéw biezacych, prowadzace do wzrostu zobowigzan
zagranicznych netto) w czeSci panstw czlonkowskich. Problem ten dotyczyl gléwnie tzw.
krajéow peryferyjnych — Grecji, Portugalii, Hiszpanii i Irlandii. W wyniku systematycznie
wyzsze] stopy inflacji niz érednio w strefie euro (por. Tabela 1) w latach 1999-2007 (okres
narastania nieréwnowag) nastapito kilkunastoprocentowe pogorszenie cenowej konkurencyjnosci

ich gospodarek.

Naroste w ciaggu dekady nieréwnowagi makroekonomiczne zwickszyly ekspozycje krajow
peryferyjnych na szoki zewnetrzne, czego skutki ujawnily sie podczas kryzysu finansowego w
postaci pekniecia bariki spekulacyjnej na rynku nieruchomosci (Irlandia i Hiszpania), kryzysu
zadhuzenia finanséw publicznych (Grecja, Portugalia i Hiszpania) oraz kryzysu bankowego
(Irlandia).  Sztywno$¢ nominalnego kursu walutowego uniemozliwia krajom tym odzyskanie
konkurencyjnosci przez deprecjacje. Co wiecej, mimo silnego i dlugotrwalego spowolnienia
gospodarczego, jakiego doswiadczyly ich gospodarki (skumulowana utrata produktu w latach
2008-2011 w wysokosci 10% w Irlandii, 14% w Grecji i ponad 3% w Hiszpanii i Portugalii, przy
$redniej w strefie euro w wysokosci 1%), znaczaca dewaluacja wewnetrzna miala miejsce jedynie

w przypadku Irlandii (por. Tabela 1), co sugeruje, iz z racji sztywnosci rynku pracy i produktéw
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proces poprawy konkurencyjnosci w ramach unii walutowej moze by¢ dla pozostatych gospodarek
bardzo trudny. Ze wzgledu na brak mozliwosci ekspansji fiskalnej (kryzys zadluzenia), sytuacja ta

moze oznaczaé dtugi okres stagnacji gospodarczej.

Tabela 1. Réznice inflacyjne miedzy peryferyjnymi panstwami czlonkowskimi a srednig dla strefy
euro

$rednie réznice inflacyjne wzgledem strefy euro

Kraj 1999-2007 2008-2011
Grecja 1,2 p.p 1,5 p.p
Hiszpania 1,8 p.p —0,1 p.p
Irlandia 2,0 p.p —-3,5 p.p
Portugalia 1,1 p.p —0,1 p.p

Uwagi: Réznice inflacyjne obliczone zostaly na podstawie szeregéw deflatoréw wartosci dodanej z wytaczeniem sekcji

rolnictwa, lowiectwa i lesnictwa oraz ryboléwstwa.

Przyklad peryferyjnych panstw czlonkowskich strefy euro wskazuje, iz niedopasowanie wspolnej
polityki pienieznej do potrzeb gospodarki krajowej moze stanowi¢ powazny koszt integracji
walutowej. Z tego wzgledu ocena ryzyka nieadekwatnosci polityki monetarnej Europejskiego
Banku Centralnego powinna stanowi¢ dla krajow kandydujacych wazny element bilansu korzysci i
kosztéw akeesji do strefy euro. Celem badania jest analiza tego ryzyka w odniesieniu do gospodarek
panistw Europy Srodkowo-Wschodniej — Polski, Czech, Wegier i Slowacji. Ze wzgledu na znaczne
réznice w PKB per capita wzgledem strefy euro (w 2011 r. PKB per capita mierzone w parytecie
sity nabywczej stanowilo w przypadku Polski 59% $redniej dla strefy euro, w przypadku Czech
— 73%, Wegier — 60%, za$ Slowacji — 68%) mozna przypuszczaé, iz ewentualna nieadekwatnos$é
wspolnej polityki pienieznej w odniesieniu do tych gospodarek moze mieé charakter strukturalny
i wynikaé¢ z procesu doganiania. Badanie koncentruje sie zatem na presji inflacyjnej wynikajacej
z procesu konwergencji realnej, opisanej hipoteza Balassy-Samuelsona (Balassa, 1964; Samuelson,
1964).

Struktura artykulu jest nastepujaca. W pierwszej czeSci omowione zostaly teoretyczne
podstawy hipotezy Balassy-Samuelsona w wersji podstawowe] oraz rozszerzonej, uwzgledniajacej
niespelnienie zalozen modelu dotyczacych rynku pracy i produktéow. Nastepnie omdwiona zostala
metodyka badania, w tym autorska metoda estymacji efektu Balassy-Samuelsona, pozwalajaca na
przezwyciezenie wad standardowo stosowanych w tym zakresie technik, wynikajacych z krétkosci
dostepnych szeregdéw dla krajow Europy Srodkowo-Wschodniej. W kolejnym rozdziale dokonany
zostal przeglad metod makroekonometrii panelowej (panelowe testy integracji i kointegracji
szeregdw oraz estymatory panelowych relacji kointegrujacych), ktéry stanowil podstawe wyboru

technik uzytych w analizie empirycznej. Nastepnie przedstawiono otrzymane wyniki, w tym
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Wprowadzenie

oszacowanie skali presji inflacyjnej wynikajacej z procesu konwergencji realnej i efektywnosci
potencjalnych mechanizméw absorpcji tej presji w krajach Europy Srodkowo-Wschodniej.
Podsumowanie zawiera sformutowane na podstawie otrzymanych rezultatéw wnioski odnognie do
ryzyka nieadekwatnosci polityki pienigznej Europejskiego Banku Centralnego w odniesieniu do
gospodarek tych krajow.
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Rozdzial 1

1 Metodyka badania

1.1 Teoretyczne podstawy hipotezy Balassy-Samuelsona
1.1.1 Wersja podstawowa

Réznice inflacyjne miedzy gospodarkami moga mieé¢ charakter niesystematyczny i wynika¢ z takich
czynnikéw jak réznice w zakresie (1) prowadzonej polityki fiskalnej lub monetarnej, (2) zmian cen
regulowanych lub stawek podatkowych, (3) importochlonnosdci i surowcochtonnosci gospodarek,
(4) relatywnego wyposazenia w czynniki produkcji, a takze (5) z asymetrii szokéw dotykajacych
gospodarki lub z ich asymetrycznych reakcji na wspdlne szoki, powodujacych réznice w fazie
lub amplitudzie cyklu koniunkturalnego, a w konsekwencji w cyklicznym komponencie inflacji.
W przypadku réznicy w poziomie rozwoju gospodarczego dywergencje inflacyjne moga mieé
jednak charakter systematyczny (strukturalny) i wynikaé z towarzyszacej procesowi konwergencji
realnej dodatkowej presji inflacyjnej w gospodarce doganiajacej, co implikuje tzw. hipoteza

Balassy-Samuelsona (Balassa, 1964; Samuelson, 1964).

Punktem wyjécia modelu Balassy-Samuelsona jest zalozenie malej gospodarki otwartej o dwéch
sektorach — wymienialnym (handlowym, ang. tradable, T) i niewymienialnym (niehandlowym,
ang. non-tradable, N), ktére réznia sie w zakresie tempa wzrostu produktywnosei (Zrédlem wzrostu
produktywnosci w gospodarce jest wylacznie sektor handlowy lub przynajmniej tempo wzrostu
produktywnosci w sektorze handlowym jest wyzsze niz w niehandlowym). Zaklada si¢ réwniez
doskonala konkurencje oraz doskonala mobilnosé sity roboczej w ujeciu sektorowym (aczkolwiek

immobilno$é w ujeciu miedzynarodowym).

Wielko$¢ produkeji w obu sektorach — zaréwno w kraju, jak i zagranica — okreslona jest za

pomocy funkcji Cobba-Douglasa o stalych efektach skali:
Qj 1704]‘
Y;(K;, L) = ALK, (1)
gdzie Y; oznacza wielko§¢ produkeji, A; — ogélna produktywno$é czynnikéw produkcji (ang. total
factor productivity, TFP), L; — naklady sily roboczej, K; — naklady kapitalu, za$ a; oraz 1 — q;

— elastyczno$é produkeji wzgledem odpowiednio pracy oraz kapitalu w sektorze j (je{T, N}).

Przedsiebiorstwa w obu sektorach maksymalizuja zyski, wybierajac odpowiedni poziom

zatrudnienia czynnikéw wytworczych:

max

l—oj yoy
LK, (PA;K;~ LY — W;L; — RK;) (2)

gdzie W; (je{T, N}) oznacza ptace w odpowiednich sektorach, R —koszt kapitatu, zas P; (je{T, N})
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Metodyka badania

— poziom cen débr produkowanych w odpowiednich sektorach. Z warunkéw pierwszego rzedu dla

powyzszych probleméw maksymalizacji:
a;PAK; VLY T W =0, je{T,N} (3)

mozna wyprowadzi¢ wzér na wynagrodzenie czynnika pracy:

L;

W= ijPjAj(Kj

)97 je{T N} (4)
Zalozenie o doskonatej konkurencji implikuje wynagradzanie czynnikéw produkeji zgodnie z ich
krancowa produktywno$cia, a wiec w dlugim okresie wzrost produktywnosci w pelni przeklada
sie na wzrost plac. Z kolei zalozenie o doskonalej mobilnosci sily roboczej implikuje sektorowa
homogeniczno$¢ plac, jako ze w przypadku odchylenia od réownowagi nastepuje przeplyw

pracownikéw do sektora oferujacego wyzsze wynagrodzenia az do momentu wyréwnania sie plac.

Korzystajac z zalozenia o rownosci plac mozna wyprowadzi¢ zaleznos¢ miedzy relatywnym

poziomem cen a relatywna produktywnoscia czynnika pracy miedzy sektorami:

Y-
Py _ 9Ty (5)
PT OéN{—z.

Dzielac powyzsze wyrazenie przez jego zagraniczny odpowiednik (zmienne charakteryzujace
zagranice oznaczono superskryptem *) otrzymujemy zalezno$¢ miedzy relatywnym poziomem

cen a relatywna produktywnoscia w kraju oraz zagranica (model Balassy-Samuelsona w wersji

podstawowej):
Yo « Y7
Py Py,  arp; 9TTr (6)
Prl Py Yy /' YR
T T ANTy N Ly,

1.1.2 Wersja rozszerzona

Model Balassy-Samuelsona w wersji podstawowej przewiduje pelne przelozenie réznicy tempa
wzrostu relatywnych produktywnosci na réznice inflacyjne miedzy krajem rozwijajacym sie a
rozwinigtym, co jest zapewnione przez laczne spelnienie nastepujacych zalozen: (1) relatywny
wzrost produktywnosci w sektorze handlowym przeklada sie w pelni wzrost ptac w tym sektorze
(zalozenie o doskonalej konkurencji, co implikuje wynagradzanie czynnikéw produkcji zgodnie
z ich kranicowa produktywnoscia), (2) wzrost plac w sektorze handlowym wywoluje analogiczny
wzrost plac w sektorze niehandlowym (zalozenie o doskonalej mobilnosci sity roboczej, co
implikuje wyréwnywanie sie plac miedzy sektorami), (3) wzrost plac w sektorze niehandlowym,
ktéry nie odzwierciedla wzrostu produktywnosci w pelni przeklada sie na wzrost cen w tym

sektorze (zalozenie o doskonalej konkurencji, co implikuje marze rozumiane jako narzut na koszty
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produkeji réwne zeru). Model zaklada réwniez implicite identyczne ksztaltowanie sic w obu
sektorach innych sktadnikéw kosztéw produkcji, w tym kosztéw materialowych, energii, ushug

obcych, a takze kosztu kapitatu.

Niepelny mechanizm transmisji w modelu Balassy-Samuelsona (incomplete pass-through)
moze by¢ rezultatem niespelnienia ktéregokolwiek w powyzszych warunkow. W szczegdlnosci,
w przypadku réznic w importochtonnoéci, energochtonnoéci czy w zakresie struktury naktadow
materiatowych sektora handlowego i niehandlowego zmiany kursu walutowego, cen energii
czy cen poszczegdlnych rodzajow nakladéw w réznym stopniu wplywaja koszty produkeji i
tym samym ceny w poszczegblnych sektorach. W konsekwencji niepelne przeniesienie zmian
relatywnej produktywnosci na relatywne ceny moze by¢ wynikiem przypadkowego ksztaltowania
sie tychze czynnikéw w okresie badania. Moze by¢ ono jednak wynikiem dzialania czynnikow o
charakterze systematycznym, bedacych odzwierciedleniem charakterystyk rynku pracy i rynku
produktéw w danym kraju. Instytucjonalne uwarunkowania rynku pracy moga bowiem zapobiegaé
pelnemu wyréwnywaniu sie plac w gospodarce. Z kolei w warunkach niedoskonalej konkurencji,
gdy ceny wyznaczane sa jako narzut na koszty produkcji, mozliwa jest czeSciowa absorpcja
wzrostu plac przez zmniejszenie rentownosci dziatalnosci. Tym samym kanal relatywnych ptac
i relatywnych marz moze funkcjonowaé¢ w danej gospodarce jako mechanizm akomodacji efektu

Balassy-Samuelsona.

Efektywnos¢ kanatu relatywnych plac w absorpcji efektu Balassy-Samuelsona zalezy od
stopnia transmisji wzrostu ptac w sektorze wymienialnym na ptace w sektorze niewymienialnym.
Przeniesienie to moze nie by¢ pelne ze wzgledu na wystepujace w gospodarce sztywnosci,
ktére przyczyniaja sie do niedoskonatej mobilnosci sity roboczej. Do najczeSciej wymienianych
czynnikéw w tym zakresie nalezy koszt miedzysektorowej realokacji sily roboczej oraz koszt
poszukiwan na rynku pracy. Réwnanie (6) zostalo wyprowadzone przy zalozeniu réwnosci plac
w sektorze handlowym i niehandlowym. W przypadku niespelnienia tego zalozenia, model

Balassy-Samuelsona powinien zostac rozszerzony o ksztaltowanie sie relatywnych plac:

* YT 04* YT *
Py Py | @, OTTIx Wn Wy 1)
Prl px Yy x YR W' wx |-
T iT ANTy Oy %, T T

Drugim potencjalnym kanalem absorpcji efektu Balassy-Samuelsona jest ksztaltowanie sie
sektorowych marz. Zalozenie o doskonalej konkurencji implikuje zerowe marze w gospodarce i
tym samym pelne przeniesienie zmian wysokosci jednostkowych kosztéw pracy na ceny. Jesli

jednak ceny wyznaczane sa jako narzut na koszty produkcji:
P; = MC;M;, (8)

gdzie MC; oznacza koszty krancowe, za§ M, marze w j-tym sektorze (je{T,N}), mozliwa

jest czeSciowa absorpcja wzrostu jednostkowych kosztéw pracy przez obnizenie rentownosci
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Metodyka badania

dziatalnosci.

Zakladajac identyczne ksztaltowanie si¢ pozaplacowych kosztéow produkeji w sektorze handlowym
i niehandlowym oraz proporcjonalno$é¢ kosztéw krancowych i kosztéw przecietnych réwnanie (7)

mozemy dalej rozszerzy¢ o ksztaltowanie sie sektorowych marz w kraju i zagranica:

Py Py [orit iz (m/W;}) (@/\4;;,) (©)
Pr' Py \an 2 anx Wr' Wy ) \Mr' My )~
N

1.2 Empiryczna operacjonalizacja hipotezy Balassy-Samuelsona

W literaturze stosowane sa dwa podejécia do estymacji wielkosci efektu Balassy-Samuelsona:
dla pojedynczych krajéow przy zastosowaniu technik ekonometrii szeregéw czasowych lub dla
grupy krajow, wykorzystujac metody panelowe. Oba podejécia maja istotne wady w odniesieniu
do krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej. W przypadku tych gospodarek szeregi zmiennych
makroekonomicznych sg bowiem bardzo kréotkie — w wiekszoéci przypadkow siegaja roku 1995
— za$ ze wzgledu na konieczno$¢ analizy danych sektorowych dostepne sa wytacznie szeregi o
czestotliwodcei rocznej. Ograniczenia te uniemozliwiaja efektywne zastosowanie zaawansowanych
technik makroekonometrycznych, w tym przede wszystkim analizy kointegracji, pozwalajacej na
estymacje zwiazkow dlugookresowych. W literaturze przedmiotu problem ten rozwiazywano w
dwojaki sposob — we wczesniejszych pracach przez estymacje modeli na przyrostach zmiennych
(m.in. Cipriani, 2001), za§ w nowszych badaniach przez rozszerzenie analizy na grupe krajéw
Europy Srodkowo-Wschodniej, co przy zalozeniu ich relatywnej homogenicznosci pozwala na

zastosowanie technik panelowych (m.in. Egert i in., 2002, Wagner i Hlouskova, 2004, Wagner, 2005).

Ze wzgledu na fakt, iz mechanizm opisany przez Balasse (1964) i Samuelsona (1964) ma charakter
dtugookresowy, pierwsze rozwigzanie moze powodowaé znaczne niedoszacowanie efektéw, jako ze
uwzgledniona zostanie tylko ta ich cze$é, ktora zrealizuje sie w ciagu jednego okresu. Co wiecej, w
przypadku skointegrowania zmiennych nieuwzglednienie relacji dlugookresowej w réwnaniu moze
takze skutkowac obciazeniem oszacowan krétkookresowych. Z kolei estymacja modeli panelowych
nie pozwala na oszacowanie wielkosci efektéw dla poszczegdlnych krajéw, co z kolei uniemozliwia
formutowanie wnioskéw dla polityki gospodarczej. Co wiecej, ze wzgledu na ograniczony wymiar
przestrzenny (zwykle tego typu badania obejmuja jedynie kilka krajéw) grozi ono nieefektywnoscia
i obciazeniem w przypadku zastosowania niektérych metod panelowych, ktérych wlasnoéci maja

charakter asymptotyczny.

Ze wzgledu na istotne ograniczenia stosowanych dotychczas w literaturze podej$é, w niniejszej
pracy zaproponowano nowatorska metode estymacji efektu Balassy-Samuelsona, pozwalajaca
na przezwyciezenie wad standardowych technik (por. Konopczak i Tor6j, 2010). Polega

ona na zastosowaniu w odniesieniu do pojedynczego kraju metod ekonometrii panelowej
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dzieki przestrzennej (sektorowej) dezagregacji danych. W metodzie tej dla poszczegdlnych
pafistw Europy Srodkowo-Wschodniej konstruowany jest panel, w ktérym réznice w poziomach
cen, produktywnosci, plac i marz liczone sa pomiedzy zagregowanym sektorem handlowym i
poszczegdlnymi podsektorami niehandlowymi w kraju i w strefie euro. Dzieki zastosowaniu technik
makroekonometrii panelowej metoda ta umozliwia oszacowanie zaréwno krétkookresowych, jak i

dhugookresowych efektéw dla poszczegdlnych gospodarek.

Wykorzystane w analizie dane pochodza z bazy Eurostatu. Szeregi obejmuja lata 1995-2010
i maja czestotliwosé¢ roczna. W badaniu wykorzystano szeregi deflatorow sektorowej wartosci
dodanej jako aproksymacje pozioméw cen, sektorowej produktywnosci pracy (warto$é¢ dodana
podzielona przez wielko$é zatrudnienia), sektorowych plac (wynagrodzenia podzielone przez
wielko$¢ zatrudnienia) oraz aproksymacje sektorowych marz (nominalna warto$¢ sprzedazy
podzielona przez koszty zmienne, czyli sume wynagrodzen i zuzycia posredniego). W przypadku
wszystkich zmiennych zastosowano podzial sektorowy wedlug klasyfikacji NACE rev. 1.1., co
zapewnia wewnetrzng zgodno$é¢ bazy danych. Tabela 2 zawiera opis zmiennych wykorzystanych

w analizie empirycznej.

Ze wzgledu na wystepujace w przypadku strefy euro i niektérych jej panstw czlonkowskich
braki danych, w szczegélnosci w przypadku szeregéw zatrudnienia oraz zuzycia posredniego, czes¢
obserwacji zostata doszacowana. Podstawe kalibracji w tym zakresie stanowilo zalozenie o stalych
w czasie udzialach poszczegdlnych panstw w agregatach strefy euro. Ze wzgledu na fakt, iz liczba
tego typu kalibracji byla nieznaczna, za$ zalozenie o statosci udzialéw znajduje potwierdzenie
w danych empirycznych, imputacja czesci danych nie powinna w istotny sposéb rzutowaé na
otrzymane wyniki estymacji. W przypadku Irlandii catkowity brak danych dotyczacych zuzycia
posredniego uniemozliwit skonstruowanie szeregéw sektorowych marz. W zwiazku z tym przy
obliczaniu marz dla strefy euro Irlandia zostala pominieta. Jednak ze wzgledu na niewielki udziat
gospodarki irlandzkiej w strefie euro (1,9% wartosci dodanej w 2010 roku) fakt ten réwniez nie

powinien mie¢ przelozenia uzyskane oszacowania.

Istotng kwestia w przypadku szacowania efektu Balassy-Samuelsona jest podzial sektoréw
na handlowe i niehandlowe. Przyjeta w badaniu klasyfikacja sektorowa (Tabela 3) stuzy dwém
celom. Po pierwsze, jest zgodna z glownym nurtem literatury. Po drugie, maksymalizuje
przestrzenny wymiar panelu, co zwieksza efektywnosé estymacji. Jedynymi wykluczonymi z
analizy podsektorami sa sekcje A (rolnictwo, lowiectwo, lesnictwo) i B (ryboléwstwo) klasyfikacji
NACE rev. 1.1. Mimo iz produkty tych podsektoréw sg przedmiotem handlu miedzynarodowego,
zaréwno ich ceny, jak i ilo$é¢ sa silnie znieksztalcone w wyniku interwencji administracyjnych (na

poziomie kraju, jak i Unii Europejskiej) oraz zdarzen losowych, takich jak warunki pogodowe.
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Tabela 3. Podzial sekoréw na handlowe i nichandlowe

Klasyfikacja sektorowa wg NACE rev. 1.1

Sektor handlowy Sektory niehandlowe

Gérnictwo i kopalnictwo (C)
Zaopatrywanie w energie elektryczna, gaz i wode (E)
Budownictwo (F)
Handel hurtowy i detaliczny; naprawa pojazdow
mechanicznych, motocykli oraz artykuléw uzytku osobistego i
domowego (G)
Hotele i restauracje (H)

Przetworstwo Transport, gospodarka magazynowa

przemystowe (D) i lacznosé (1)
Posrednictwo finansowe (J)
Obsluga nieruchomosci, wynajem i prowadzenie dziatalnosci
gospodarczej (K)
Administracja publiczna i obrona narodowa; obowiazkowe
ubezpieczenia spoleczne (L)
Edukacja (M)
Ochrona zdrowia i opieka spoteczna (N)
Pozostata dzialalnos¢ ustugowa komunalna, spoteczna i
indywidualna (O)
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Rozdzial 2

2 Metody panelowe w makroekonometrii

Wsréd proponowanych w literaturze panelowych testéw integracji i kointegracji mozna wyrdznié
dwie podstawowe grupy — tzw. testy pierwszej i drugiej generacji. Asymptotyczne wlasnosci
wezesniejszych testéw (pierwszej generacji) zostaly wyprowadzone przy zalozeniu przestrzennej
niezaleznosci jednostek w panelu (ang. cross-sectional independence), a wiec braku korelacji
jednoczesnej (ang. contemporaneous correlation) skladnikéw losowych regresji testowej. Zalozenie
to pozwala na zastosowanie centralnego twierdzenia granicznego Lindenberga-Levy’ego i
otrzymanie statystyk testowych o asymptotycznym rozkladzie normalnym. W przypadku paneli
makroekonomicznych, w ktérych wymiar przestrzenny tworza takie jednostki jak kraje, regiony
czy sektory gospodarki, zalozenie to moze jednak nie byé spelnione (m.in. Backus i Kehoe,
1992). Jest to przyczyna znieksztalcenia rozmiaru testu (ang. size distortion), a wiec odchylenia
rozmiaru testu od zalozonego poziomu istotnosci, co z kolei prowadzi do zbyt czestego odrzucania
(ang. over-rejection) hipotezy zerowej o niestacjonarno$ci w przypadku testéw pierwiastka
jednostkowego lub hipotezy o braku skointegrowania w przypadku testéow kointegracji (Banerjee
i in., 2005). Z tego wzgledu pojawily sie w literaturze tzw. testy drugiej generacji, ktérych
wlasnosci asymptotyczne wyprowadzono, explicite uwzgledniajac przestrzenna zalezno$é¢ w panelu.
Niniejszy przeglad obejmuje zaréwno testy drugiej generacji, jak i pierwszej, ktore sa wciaz
szeroko wykorzystywane w zastosowaniach empirycznych. Powszechnie stosowane estymatory
panelowych relacji kointegrujacych, FMOLS i DOLS, zakladaja brak przestrzennych zaleznosci
w panelu. W najnowszej literaturze pojawily sie jednak proby uwzglednienia odpowiednich korekt
w tym zakresie. Dokonany w niniejszym rozdziale przeglad metod panelowej analizy danych
niestacjonarnych stanowi podstawe wyboru odpowiednich testéw i estymatoréw na potrzeby

badania empirycznego.

2.1 Panelowe testy integracji

Pierwsza generacja panelowych testow pierwiastka jednostkowego obejmuje testy zaktadajace
zarowno homogenicznosé, jak i heterogenicznos¢ jednostek w panelu w zakresie parametru
autoregresyjnego. Sposréd pierwszej grupy do najczesciej stosowanych w badaniach empirycznych
nalezy test Levina, Lina i Chu (LLC, Levin i in., 1992; Levin i in., 2002), za$ reprezentantami
drugiej sa m.in. test Ima, Pesarana i Shina (IPS, Im i in., 2003) oraz test zaproponowany przez
Maddale i Wu (1999).

Regresja pomocnicza testu Levina, Lina i Chu (2002), bedacego generalizacja pionierskiego testu

Quaha (Quah, 1994), ma nastepujaca postaé:
K;

Ay = oo + it + (o — 1)y -1 + Z Bie AYi t—k + it (10)
k=1
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Test zaklada réwnosé parametréw autoregresyjnych (a3 = ag = ... = ay = «) wéréd jednostek w

panelu. Hipoteza zerowa ma nastepujaca postac:
Hy:a—1=0, (11)
za$ hipoteza alternatywna zaklada, ze wszystkie procesy generujace dane w panelu sg stacjonarne:
Hi:a—-1<0. (12)

Levin i in. (2002) zaproponowali operacjonalizacje testowania hipotezy zerowej za pomoca
dwustopniowej procedury. W pierwszym kroku dla kazdej jednostki w panelu szacowane sa

nastepujace regresje:

K;
Ay e = Yoi + Y1t + Z%Ayi,t—k +€it (13)
k=1
oraz
K;
Yi.t = 00; + 013t + Z O AYs 4k + Vi (14)
k=1

Otrzymane na ich podstawie reszty, €;; oraz 7; ., interpretowane sa jako zmienne, odpowiednio
Ay; 11 oraz y;;, oczyszczone z autokorelacji i komponentéw deterministycznych. Nastepnie
otrzymane reszty podlegaja standaryzacji (podzielenie szeregéw przez odchylenie standardowe,
jako ze wartos$é oczekiwana réowna jest zeru), aby wyeliminowaé heterogeniczno$é wariancji wéréd

jednostek w panelu. Jest to niezbedne, poniewaz w drugim kroku rownanie:
€0 =P+ Cie, (15)

szacowane jest za pomoca estymatora KMNK, gdzie €, oraz U, oznaczaja otrzymane w pierwszym
kroku wystandaryzowane reszty. Wystandaryzowana statystyka t-Studenta parametru p ma

nastepujaca postac:

tp - (NT)S’NZ,;,U/T
LLC = S (16)
or

gdzie pr i op oznaczaja odpowiednio warto$¢ oczekiwang i odchylenie standardowe statystyki

t, otrzymane metodami symulacyjnymi dla réznego wymiaru przestrzennego panelu (T), za$

& N Qy A . . S
Sy = % Y oict &zf, przy czym §)y, oznacza oszacowanie dlugookresowej wariancji. Statystyka

LLC ma asymptotyczny (przy VN /T — oo) rozklad normalny.

Przyjete w tescie LLC zaloZzenie o homogenicznosci proceséw generujacych dane w panelu
jest w literaturze krytykowane ze wzgledu na problem nieobserwowanej heterogenicznosci. W
wielu przypadkach nie ma ono réwniez uzasadnienia ekonomicznego (Maddala i Wu, 1999).
Zgodnie z wynikami symulacji Monte Carlo (Im i in., 2003) testy pozwalajace na heterogenicznosé

w zakresie parametru autoregresyjnego w panelu maja wyzsza moc w poréwnaniu do tych,
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opartych na zalozeniu homogenicznoéci. 7 tego wzgledu znajduja wicksze zastosowanie w
badaniach empirycznych. Najczesciej stosowanym testem tego typu jest test IPS. Zgodnie z

hipoteza zerowa wszystkie procesy generujace dane w panelu zawieraja pierwiastek jednostkowy:
Hy: a;,—1=0, (17)

gdzie «; oznacza parametr autoregresyjny. Z kolei hipoteza alternatywna jest nastepujaca:
H:a;—1<0 (18)

dla co najmniej jednego i (i=1,...,N), gdzie N oznacza liczbe jednostek w panelu. Hipoteza
alternatywna moze by¢ interpretowana jako stacjonarno$¢ co najmniej jednego z proceséw
generujacych dane w panelu. W przypadku odrzucenia hipotezy zerowej wyniki testu nie okredlaja

jednak, jaka czesé oraz ktére jednostki w panelu sa generowane przez procesy stacjonarne.

Statystyka testu IPS otrzymywana jest na podstawie dwustopniowej procedury. W pierwszym

kroku osobno dla kazdej jednostki w panelu szacowana jest regresja pomocnicza testu ADF:

K;

Ay = api + (05 — 1)yi 1 + Z Bik AYit—k + Eie- (19)
=1

W drugim kroku obliczana jest statystyka IPS jako érednia arytmetyczna statystyk t-Studenta

parametréw a; — 1:
N

IPS =N "t 1 (20)

i=1
Wystandaryzowana statystyka IPS (warto$é¢ oczekiwana i wariancja okreslone na podstawie metod
symulacyjnych zostaly sklasyfikowane w Im i in., 2003) ma asymptotyczny (wraz z N — o)
rozklad normalny. W przypadku braku autokorelacji sktadnika losowego w regresji testowej, a
wiec poprawnego okreslenia rzedu opéznien zmiennej zaleznej, test ma bardzo duza moc nawet

przy nieznacznym wymiarze czasowym panelu (T=10).

Maddala i Wu (1999) zaproponowali panelowy test pierwiastka jednostkowego oparty na odmiennej
niz w tedcie IPS metodzie laczenia wynikow niezaleznych testéw z tym samym zestawem hipotez,
a mianowicie na procedurze Fishera (1932) agregacji empirycznego poziomu istotnosci. W
przeciwienstwie do testu IPS, procedura Fishera pozwala na analize wynikow réznego typu testow
pierwiastka jednostkowego i stacjonarnosci — nie tylko testu ADF. Wyniki symulacji Monte Carlo
(Maddala i Wu, 1999) wskazuja réwniez, iz w przypadku wystepowania przestrzennej korelacji w

panelu, znieksztalcenie rozmiaru testu Fishera jest mniejsze niz testu IPS.
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Statystyka testowa ma postac:
N
~2) "log(p:), (21)
i=1

gdzie p; oznacza empiryczny poziom istotnosci testu ADF dla poszczegdlnych jednostek w panelu.

Asymptotycznie (wraz z T — o0) , test ma rozklad x? z 2N stopniami swobody.

Testy pierwszej generacji w pewnym zakresie pozwalaja na korekte ze wzgledu na wystepowanie
zaleznoSci przestrzennej w panelu. Przykladem moze byé proponowane przez Ima i in. (1997)
zastosowanie testu IPS po uprzednim odjeciu od obserwacji sredniej wartosci zmiennej w danym
okresie wéréd jednostek w panelu (ang.  cross-sectional demeaning) lub zastosowanie stalych
efektéw czasowych (ang. two-way fized effect model). Metody te sa jednak nieskuteczne w
przypadku heterogenicznosci w zakresie korelacji przestrzennej. 7Z tego wzgledu zaproponowane
zostaly testy explicite uwzgledniajace przestrzenne zaleznosci, przy czym podstawowym sposobem
ujecia tego problemu jest zastosowanie wspélnych czynnikéw (ang. common factors). Wérdd
testéw opartych na tym podejsciu wyrdzni¢ mozna test IPS skorygowany o przestrzenne zaleznosci
w panelu (ang. cross-sectionally augmented IPS, CIPS, Pesaran, 2003), test Bai i Ng (2004) oraz
Moona i Perrona (2004).

Test CIPS (Pesaran, 2003) zaklada, iz przestrzenna korelacje skladnikéw losowych mozna

przypisaé czynnikowi wspoélnemu (f;), ktérego funkcja sa skladniki resztowe w panelu:

Ay = api + (o — D)yi—1 + Zszl Bike AYse—1 + i g

(22)
Uiy = Nift + €t

przy czym ¢;; nie podlega autokorelacji i korelacji jednoczesnej. Do aproksymacji czynnika
wspélnego Pesaran zaproponowal érednia po jednostkach panelu (ang. cross-sectional mean)
poziomu oraz pierwszej réznicy analizowanej zmiennej oraz ich opéznionych wartosci. Regresja

pomocnicza testu CIPS ma zatem nastepujaca postac:

K; K;
Ayir = ooi + (o — 1)yi 1 + Yille—1 + Z O AY—k + Z Bik AYit—k + Eits (23)
k=0 =1

gdzie gy = N—! ZZ]\LI Yit, za$ Ayp = N~! ZZ]\LI Ay ¢.

Podobnie jak w przypadku testu IPS, statystyka CIPS stanowi érednia ze statystyk t-Studenta

parametréow persystencji dla poszczegélnych jednostek w panelu:

N
CIPS=N"") ti,1). (24)

i=1
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Pesaran rozwazal réwniez ,obcigta” (ang. truncated) wersje testu, ktéra pozwala na zmniejszenie

wplywu ekstremalnych wartosci statystyk t-Studenta, ktére moga wynikaé z krétkich szeregow:
N
CIPS* =N7'Y "t 4 (25)
i=1

gdzie
tase) = 1K1 tai1) < Kita,-1) Ko <ta,-1) S Ki, K2 ta,-1) = Ko (26)

przy czym K; i Ky wyznaczane sa symulacyjnie.

Statystki CIPS oraz CIPS* nie sa zbiezne asymptotycznie do standardowego rozkladu (wartosei

krytyczne dla réznych wielkosci panelu podaje Pesaran, 2003).

Moon i Perron (2004) zaproponowali odmienny sposéb eliminacji problemu zaleznosci
przestrzennej. Podobnie jak w teScie CIPS, punktem wyjscia testu jest model, w ktérym
skladnik losowy ma strukture czynnikowa, przy czym mozliwa jest wigksza od jednosci liczba

czynnikéw wspdlnych:

Ay = i + (0 — 1)yi -1 + Zle Bik Ay t—1 + Wi
Uiy = NFy + iy (27)
Ft = [fla f27 7fK]

Idea testu Moona i Perrona (2004) polega na zaaplikowaniu testu pierwiastka jednostkowego
do danych oczyszczonych uprzednio z wplywu czynnikéw wspélnych. W pierwszym kroku
testowania hipotezy zerowej wyjsciowy szereg podlega zatem transformacji tak, aby wyeliminowaé
wplyw czynnikow wspélnych. W tym celu szacowane sa czynniki oraz macierz ladunkow
A=A, Ay A N]l za pomoca estymatora metody glownych skladowych. Nastepnie testowany

jest stopien zintegrowania szeregdéw oczyszczonych z czynnikéw wspélnych.

W tescie CIPS oraz Moona i Perrona zaklada si¢ stacjonarnosé¢ czynnikéw wspolnych. 7
kolei w tescie Bai i Ng (2004) czynniki te moga by¢ niestacjonarne, za$ ich liczba moze byé
wigksza od jednoSci. Idea testu polega na analizie stacjonarnosci osobno dla komponentu
wspdlnego 1 idiosynkratycznego. Podejscie to okrelane jest mianem PANIC (ang. panel analysis
of monstationarity in the idiosyncratic and common components). W pierwszym kroku analizy
szacowane sg komponenty wspélne i macierz tadunkéw, za§ w drugim stosowany jest test ADF
zaréwno do komponentéw wspélnych, jak i do danych z nich oczyszczonych (komponentéw
idiosynkratycznych). Zmienne uznaje si¢ za niestacjonarne, jesli ktérykolwiek komponent jest

niestacjonarny.

Testy oparte na bezposrednim szacowaniu czynnikéw wspdlnych (Moona i Perrona oraz Bai

i Ng) pozwalaja na lepsze odwzorowanie procesu generujacego dane (dopuszczaja istnienie
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kilku czynnikéw wspdélnych), jednak sa one dedykowane dla paneli zaréwno o duzym wymiarze
czasowym, jak i przestrzennym. W przypadku, gdy teoria sugeruje, iz zaleznos¢ przestrzenna
jest wynikiem istnienia pojedynczego czynnika wspoélnego, lepszym rozwiazaniem (szczegélnie w

przypadku nieznacznego wymiaru panelu) jest zastosowanie testu Pesarana (2003).

2.2 Panelowe testy kointegracji

Panelowe testy kointegracji mozna podzieli¢ na dwie podstawowe grupy — testy oparte na podejsciu
Engle’a-Grangera (Engle i Granger, 1987) oraz metodzie Johansena (Johansen, 1991). Do pierwszej
grupy naleza m.in. testy pierwszej generacji zaproponowane przez Pedroniego (2004) oraz testy
drugiej generacji Westerlunda (2007). Do drugiej mozna zaliczy¢ test oparty na procedurze Fishera

zaproponowany przez Maddale i Wu (1999).

Test Pedroniego, jako test oparty na podejéciu Engle’a-Grangera, polega na badaniu stopnia

zintegrowania reszt z regresji na poziomach zmiennych:

K
Vit = Boi + > Briit + it (28)
k=1

gdzie y; 4 oraz xx;y (K =1,..., K) sa zmiennymi zintegrowanymi w stopniu pierwszym dla kazdej

jednostki w panelu. Zaklada sie, iz proces generujacy skladnik losowy ma nastepujaca postac:
Eit = Q& -1+ Nig, (29)

przy czym skladnik losowy 7;+ jest procesem ARMA. Pedroni wykazal, iz stopien zintegrowania
reszt regresji (28) mozna badaé testami pierwiastka jednostkowego analogicznymi do testéw dla
szeregdw czasowych tylko woéwczas, gdy spelniona jest restrykcja Bx1 = Br2 = ... = Bxnv = Bk
(k=1,..., K), za$ wszystkie zmienne sg $ciSle egzogeniczne. W przeciwnym wypadku standardowe

statystyki wymagaja korekty.

Pedroni zaproponowal siedem statystyk testowych, z ktérych cztery zakladaja homogenicznosé
parametru autoregresyjnego skladnikéw losowych («;) dla poszczegdlnych jednostek. Sa to
tzw. statystyki panelowe (ang. panel statistics) — PP,, PP,, PP, oraz PPypp. Trzy kolejne —
PG,, PG, oraz PG spr — pozwalaja na heterogenicznos¢ w tym zakresie (tzw. statystyki grupowe,

ang. mean group statistics).

Hipoteza zerowa wszystkich testow ma nastepujaca postac:

HO Loy = 1. (30)
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W przypadku statystyk grupowych hipoteza alternatywna jest nastepujaca:
Hy: Vi1, Nva; <1, (31)
za$ dla statystyk panelowych zaklada dodatkowo homogeniczno$é¢ parametru autoregresyjnego:
Hy: Ve, . na,=a<l (32)

Pedroni (1999) zaproponowal dwa sposoby eliminacji potencjalnej autokorelacji sktadnika losowego
réwnania (29) — parametryczng i nieparametryczng. Pierwsza, zastosowana w przypadku statystyk
PPapr i PGapr, polega na rozszerzeniu réwnania (29) do postaci analogicznej do regresji

pomocniczej testu ADF dla pojedynczych szeregdw:

K;

Agiy = (i = Deig1+ Y BikAgis i + Vig. (33)
k=1

Druga z metod, stosowana w przypadku pozostalych statystyk, opiera si¢ na szacunkach
dtugookresowej wariancji sktadnika losowego réwnania (29), otrzymanych za pomoca estymatoréw
jadrowych (np. Newey’a-Westa; Newey i West, 1987). Statystyki te korygowane sa czynnikami

bedacymi funkcja oszacowanych wariancji dlugookresowych.

W przypadku statystyk grupowych parametry réwnania (29) lub (33) estymowane sa osobno dla
kazdej jednostki w panelu klasyczna metoda najmniejszych kwadratéw, a nastepnie podlegaja

agregacji. Z kolei w przypadku statystyk panelowych parametry estymowane sg lacznie.

Wyniki symulacji Monte Carlo (Pedroni, 2004) wskazuja, iz przy réznej wielkosci czasowego i
przestrzennego wymiaru panelu poszczegdlne statystyki testowe réznia sie znacznie pod wzgledem
mocy i rozmiaru testu. W szczegélnosci w przypadku nieznacznego wymiaru czasowego panelu
(T < 20) najwyzsza moca i najmniejszym znieksztalceniem rozmiaru testu charakteryzuje
sie grupowa statystyka ADF, a w dalszej kolejnoéci jej panelowy odpowiednik. Fakt ten
wynika z nieprecyzyjnych szacunkéw dlugookresowej wariancji w przypadku krotkiej préby i w
konsekwencji obcigzenia nieparametrycznych statystyk. Co wiecej, test PG app jest rowniez
najbardziej odporny na wystepowanie zaleznosci przestrzennych w panelu (Wagner i Hlouskova,
2010). W zwiazku z tym analiza empiryczna bazuje na wynikach otrzymanych wylacznie na

podstawie tej statystyki.

Grupowa statystyka ADF ma nastepujaca postaé:

1 51 t— IAEZ t)

- z
PGapp=N"%Y PGlypp=N"% Z =

10
i=1 t 181t 1)?

(34)
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gdzie 382 = %23:1 ﬁ?’t, a wiec oznacza wariancje skladnika losowego réwnania (33). W
przypadku, gdy N = 1 statystyka PGapr jest zatem tozsama ze statystyka ADF dla szeregéw
czasowych. Wystandaryzowana statystyka PG 4pp ma asymptotyczny rozklad normalny. Tablice
symulacyjnie wyznaczonych wartoéci oczekiwanych i wariancji dla réznej liczby regresorow i

skladnikéw deterministycznych w regresji testowej znajduja sie w artykule Pedroniego (1999).

Westerlund (2007) zaproponowal odmienne od powyzszego podejscie do analizy kointegracji w
ramach procedury Engle’a-Grangera. Polega ono na testowaniu istotnoéci parametru korekty

bledem (a;) w panelowym modelu ECM:

pi pi
Ayir = aoi + @i (Yig—1 — Biti—1) + Z Qi AY; 1+ Z%jﬁl‘uﬂ‘ + €, (35)

j=1 j=1

ktéry mozna reparametryzowaé nastepujaco:

Pi Pi
Ayi = oo + 03y —1 + Ny -1 + Z Qi AY; -5 + Z'YijAwi,tfj + €t (36)

j=1 j=1

gdzie )\i = —O(i,Bi.

Westerlund zaproponowat cztery statystyki testowe oparte na oszacowaniach parametru «;, z czego
dwie sa statystykami panelowymi (hipoteza alternatywna zaklada, ze a1 = as = ... = ay = «),
za$ dwie grupowymi. Odrzucenie hipotezy zerowej statystyk panelowych oznacza kointegracje w
przypadku wszystkich jednostek w panelu, za$ statystyk grupowych — kointegracje w przypadku

niezerowej liczby jednostek.

Wyniki eksperymentéw Monte Carlo (Westerlund, 2007) wskazuja, iz dwie spos$réd czterech
zaproponowanych statystyk — grupowa statystyka 7 (G,) i jej panelowy odpowiednik (Pr) —
charakteryzuja sie wyzsza moca, mniejszym znieksztalceniem rozmiaru oraz wieksza odpornoécia
w przypadku wystepowania zaleznosci przestrzennych w panelu niz pozostale dwie (grupowa i

panelowa statystyka «). Z tego wzgledu w badaniu empirycznym wykorzystano te dwie statystyki.

W przypadku statystyk grupowych réwnanie (36) estymowane jest oddzielnie dla kazdej jednostki
w panelu. Statystyka G, stanowi uérednienie otrzymanych statystyk t-Studenta dla parametru a;:

Gr=N""> ta,. (37)

Statystyka panelowa otrzymywana jest w wyniku dwustopniowej procedury. W pierwszym kroku

szeregi Ay, ; 1 y;+ oczyszczane sa z autokorelacji i sktadnikow deterministycznych dzieki estymacji
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ponizszych regresji osobno dla kazdej jednostki w panelu:

pi Pi
Ayt = Poi + Brixiz—1 + Z Gij Ayi—j + Z 0i; ATi i + € ¢, (38)
=1 =1
oraz
Pi Pi
Yit = Bo; + BliTit—1 + Z ¢7;AYit—j + Z 0LATt—j + Vit (39)
i=1 i=1

Na tej podstawie obliczane sg skladniki resztowe:

it = Ayit — Afiy (40)
oraz
Dit = Yie — Vit (41)
W drugim kroku parametry réwnania:
€t =alit+ &t (42)

szacowane s3 za pomocg estymatora pooled. Statystyka P, réwna jest statystyce t-Studenta

parametru &. Wystandaryzowane statystyki G i P, maja asymptotycznie rozktad N (0, 1).

Z kolei Maddala i Wu (1999) zaproponowali test oparty na podejéciu Johansena, polegajacy na
zastosowaniu metody Fishera (1932) do testu $ladu lub najwiekszej wartosci wlasnej. Wyniki
symulacji Monte Carlo wskazuja jednak na znaczne znieksztalcenie rozmiaru testu w przypadku
nieznacznego wymiaru czasowego panelu i tym samym tendencje to zbyt czestego odrzucania

prawdziwe]j hipotezy zerowej testu (Hanck, 2007).

2.3 Estymacja panelowych wektoréw kointegrujacych

W przypadku skointegrowanych danych panelowych estymator metody najmniejszych kwadratow
jest niezgodny (Kao i Chiang, 2000). Z tego wzgledu do szacowania relacji kointegrujacych
dla danych panelowych uzywane sa dwa inne estymatory — panelowy estymator FMOLS
(ang. fully-modified ordinary least squares), zaproponowany przez Phillipsa i Moona (1999) i
stanowiacy rozszerzenie estymatora FMOLS dla szeregéw czasowych (Phillips i Hansen, 1990),
oraz panelowy estymator DOLS (ang. dynamic ordinary least squares), zaproponowany przez
Kao i Chianga (2000) oraz Marka i Sula (2003) na podstawie analogicznego estymatora
jednowymiarowego (Saikkonen, 1991). Oba estymatory pozwalaja na autokorelacje skladnika
losowego i endogenicznosé regresoréw w relacji kointegrujacej. Asymptotycznie estymatory FMOLS

i DOLS sa réwnowazne (Banerjee, 1999).

Procedura szacowania parametréow relacji kointegrujacej za pomoca estymatora FMOLS jest
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dwustopniowa. W pierwszym kroku szacowane sa parametry naste¢pujacego systemu za pomoca

estymatora LSDV (ang. least squares dummy variable):

i=1,..,.N (43)
Tit = Tjg—1 + Eit

{ Yit = i + Bt + ui
Zaklada sie, ze wektorowy skladnik losowy & = [w;, sit], jest stacjonarny, co jest réwnoznaczne z
kointegracja analizowanych zmiennych, oraz nie wystepuje korelacja jednoczesna, co jest przejawem
zalozenia o przestrzennej niezaleznosci w panelu. Dla uproszczenia zapisu system przedstawiony

w (43) sklada sie¢ z dwdch zmiennych, jednak moze by¢ rozszerzony do przypadku K zmiennych.

Na podstawie wynikow estymacji szacowana jest dlugookresowa macierz wariancji-kowariancji

sktadnika losowego, 2; = ‘ N E
Q&iui QE@'
Q= 3 TF=TI{+> ([f+T7), (44)
k=—o00 k=1

gdzie T¥ = E(¢k¢)T) oznacza macierz autokowariancji rzedu k. Zgodny estymator dtugookresowej

macierzy wariancji-kowariancji dany jest wzorem:
O, =10, + 1, +17, (45)

gdzie I'; stanowi wazona sume macierzy autokowariancji oszacowanych przez zastosowanie

estymatora jadrowego.

Li;; 0
La1;  Lag;

L1

o N Al . N N N . R Z
gérnotréjkatna L, w taki sposéb, aby Lag; = Qc,2, L11; = (Qu, — Q2 Q;l)%, Loty = e, 2,2

UG E4

, 1

Nastepnie macierz Q); dekomponowana jest na macierz dolnotréjkatna, L; = l

Drugi etap procedury polega na skorygowaniu pierwotnych oszacowan o czynniki otrzymane w
pierwszym kroku. Ewentualna endogenicznos¢ regresoréw w relacji kointegrujacej korygowana jest
przez zastosowanie ponizszej transformacji:

Loy,

Yir = Yit — #ASL‘M (46)
Loy,

W przypadku Scistej egzogenicznosci regresoréw, a wiec braku korelacji z biezacym, opéznionymi
i wyprzedzonymi sktadnikami losowymi w réownaniu kointegrujacym, dlugookresowa kowariancja

Qc,u; = 0, co implikuje Loy; = 0, a wiec ¥}, = Y.
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7Z kolei ewentualna autokorelacja skladnika losowego korygowana jest w nastepujacy sposéb:

~

. 4 Lyi; - 4
Ai =To1; + 091, — szl (Ta; + IM99;) (47)

224

Estymator FMOLS jest réwnowazny skorygowanemu estymatorowi LSDV:
T T
BIMOLS = (NN (@ — 2)) O wa — ) (Wl — ) — TH:). (48)

i=1 t=1 i=1 t=1

Statystyka t-Studenta dla 3 ma asymptotyczny rozklad normalny standaryzowany.

W przypadku estymatora DOLS korekty ze wzgledu na autokorelacje i endogenicznos¢é dokonywane
sa w ramach podejécia parametrycznego. Na podstawie (43) otrzymujemy e&; = Axy. W
przypadku endogenicznosci regresoréw dlugookresowa kowariancja wu; i €44 jest rézna od zera.

Oznacza to, iz skladnik losowy regresji kointegrujacej mozna przedstawi¢ w nastepujacy sposob:

P P
Uiy = Z 5p51t—p + € = Z 6pA$it—p+€it~ (49)
p=—P p=—P
Skladnik losowy réwnania (49) jest ortogonalny wzgledem Azy—p, (p = —P,..,0,..,P).

Podstawiajac (49) do relacji kointegrujacej (43) otrzymujemy:

P
Vit = 0 + BT+ Y 0pATi_p + €ir. (50)
p=—P

Estymator DOLS jest tozsamy z estymatorem LSDV wyjsSciowego réwnania rozszerzonego o

opdznione i przyspieszone pierwsze roznice regresoréw i dany jest wzorem:

T T—

—P , P ,
(zit — Zi)(2it — Zi) )_I(Z (zit — 2i) (Yir — ¥i) ), (51)
P+1 n=1t=P+1

ADOLS __ Y
BPOLS = (3

gdzie z;; oznacza wektor regresoréw réwnania (50).

Mimo iz estymatory FMOLS i DOLS maja taki sam rozklad asymptotyczny, w matych prébach
mogg prowadzi¢ do réznych rezultatow. Wyniki symulacji Monte Carlo przedstawione przez
Kao i Chianga (2000) wskazuja, iz w malych prébach obciazenie wynikajace z zastosowania
technik nieparametrycznych, a wiec estymatora FMOLS, jest wieksze niz w przypadku korekty
parametrycznej, czyli estymatora DOLS. Z tego wzgledu w artykule przedstawione zostaly wyniki

otrzymane przy zastosowaniu estymatora DOLS.

Estymatory FMOLS i DOLS zakladaja brak przestrzennych zaleznosci w panelu. Mark i Sul (2003)

zaproponowali rozszerzenie réwnania (50) o efekty czasowe (A\;), co mogloby rozwiazaé problem
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ewentualnych zaleznosci, aczkolwiek jedynie w przypadku ich homogenicznosci. W przypadku
heterogenicznosci korelacji przestrzennej rozwiazaniem mogltoby byé rozszerzenie réwnania dla
i-tej jednostki o opdznienia i wyprzedzenia zréznicowanych regresorow dla j-tych jednostek
(j =1,..,i —1,i+1,..,N), co jednak jest niewykonalne w przypadku nieznacznego wymiaru

czasowego panelu.

Mark i Sul (2003) zaproponowali réwniez, by uwzglednié¢ ewentualna heterogenicznos$é przestrzenna
w panelu poprzez rézng liczbe opdznien i wyprzedzen zréznicowanych regresoréw w réwnaniach

dla poszczegdlnych jednostek. Po rozszerzeniu réwnanie ma nastepujaca postaé:

Py
Yit = & + A+ S+ Z 6;A$it—p + €it- (52)
p=—F;

Procedura estymacji moze mie¢ charakter jedno- lub dwustopniowy. W przypadku procedury
jednostopniowej parametry regresji (52) sa estymowane bezposrednio, za$ w dwustopniowej
w pierwszym kroku regresant podlega oczyszczeniu ze wzgledu na zalezno$é¢ od Az,
(p = —P,...,0,...,P), a nastepnie estymowane sa parametry modelu na danych oczyszczonych.

Obie metody sa asymptotycznie réwnowazne.

W przypadku wystepowania przestrzennych zaleznosci w panelu mozna zastosowaé réwniez
estymator SUR dla danych skointegrowanych (ang. seemingly unrelated cointegration regressions,
SUCR). Ta metoda estymacji pozwala dodatkowo na analize sily i kierunku zalezno$ci osobno
dla poszczegdlnych jednostek w panelu. Podobnie jak estymator SUR, estymator SUCR mozna
zastosowac jedynie, gdy N<T, za§ metoda ta dedykowana jest dla przypadkéw, w ktérych N<<T.
Estymator SUCR moze byé¢ oparty zaréwno na podejéciu nieparametrycznym (Moon, 1999),
podobnie jak estymator FMOLS (tzw. estymator FMSUR), jak i parametrycznym (Mark i in.,
2005), podobnie jak estymator DOLS (tzw. estymator DSUR).

Punktem wyjscia dla estymatora FMSUR jest ponizszy system:

{yit = Bixit + Uit = Tjp—1 + et =1, ..., N. (53)
Wykorzystujac korekty ze wzgledu na autokorelacje sktadnikéw losowych i endogenicznosé

regresordéw zaprezentowane przy omawianiu estymatora FMOLS, estymator FMSUR mozna zapisaé

w nastepujacy sposob:
T T
BEMSUR — (3 "2, La) T (O 22, Ly — TAw), (54)
t=1

gdzie &; oznacza macierz z warto$ciami x;; (i = 1...N) na gléwnej przekatnej i zerami poza gléwna
’

przekatna (Z: = diag(z)), J5 = [ Y e Uy ] zas Qe =0y — ngﬂglﬂgu .
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Z kolei estymator DSUR konstruowany jest w sposéb analogiczny do estymatora DOLS i

ma nastepujaca postaé:

T—P T—P
BPSUR — (N 201 2) 7> A9 ), (55)
t=P+1 t=P+1
gdzie Z, = diag(zit), za8 zi = [ 2y Aziy_p ... Axy_1 Azyi1 ... Axgyp ', a g =
[ Y1t - YNt } . W przypadku estymatora DSUR, mozliwe jest rowniez zastosowanie opisanej

powyzej procedury dwustopniowej (w pierwszym kroku oczyszczenie y;; z zaleznosci wzgledem

Axi—p, w drugim zastosowanie standardowego estymatora SUR).
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3 Wyniki estymacji

3.1 Model podstawowy

Posta¢ modelu, ktéra stanowi podstawe oszacowania efektu Balassy-Samuelsona, jest warunkowa
wzgledem wynikéw testow integracji i kointegracji szeregéw. Do analizy stopnia zintegrowania
zmiennych i wystepowania relacji dlugookresowej zastosowano zaréwno testy pierwszej generacji
(ze wzgledu na ich popularno$¢ w literaturze i tym samym poréwnywalnosé z wynikami
wezesniejszych badan), jak i drugiej (ze wzgledu na ich odporno$é na problem przestrzennej
korelacji skladnika losowego). W przypadku testéw pierwiastka jednostkowego byly to test Ima,
Pesarana i Shina (IPS), test ADF oparty na procedurze Fishera (ADF) oraz test IPS skorygowany
o przestrzenne zalezno$ci w panelu (CIPS). Skointegrowanie zmiennych zostalo zbadane na
podstawie testu Pedroniego, testu Johansena (Sladu i najwigkszej wartosci wlasnej) opartego
na procedurze Fishera oraz testu Westerlunda. W przypadku testow Pedroniego i Westerlunda
wybér statystyk testowych sposréd szeregu proponowanych przez autoréw podyktowany byt

argumentami przedstawionymi w poprzednim rozdziale.

Wyniki panelowych testéw pierwiastka jednostkowego w przypadku wszystkich krajéw wskazuja na
niestacjonarnosé logarytméw relatywnych cen i relatywnych produktywnosci (por. Tabela 4 i 5).
Testy pierwszej generacji jednoznacznie wskazuja na ich zintegrowanie w stopniu pierwszym.
Wyniki testu CIPS sugeruja jednak, iz niektére zmienne moga by¢ zintegrowane w stopniu
wyzszym. Tym niemniej, ze wzgledu na brak przestanek teoretycznych ku temu, przyjeto,
iz wszystkie zmienne sg zintegrowane w stopniu pierwszym. Pozwolito to na zastosowanie

panelowych testéw kointegracji (por. Tabela 6).

Dla wszystkich analizowanych krajow testy wskazuja na odrzucenie hipotezy zerowej o braku
kointegracji miedzy relatywnymi cenami i relatywna produktywnoscia, a tym samym na istnienie
dlugookresowej relacji opisanej przez Balasse (1964) i Samuelsona (1964). W zwiazku z tym

podstawe do szacowania efektu Balassy-Samuelsona stanowil model korekty btedem:

Api?ff*“ = fo + 51Al~¢(ijz?ﬁf7EA +YECT jo—1 +uj + €50
EOT., — CBEC_EA 5 _ s iCEEC_EA (56)
it = Paif ;. — 00 = Otbair gy, '

gdzie CEEC = {PL,CZ, HU,SK}.

Zgodnie ze schematem Engle’a-Grangera, parametry modeli korekty bledem oszacowano
przez zastosowanie dwustopniowej procedury. W pierwszym kroku otrzymano oszacowania
wektora kointegrujacego za pomocs estymatora FMOLS oraz DOLS. Oszacowania te postuzyly
do konstrukcji sktadnikéw korekty btedem w modelu ECM, ktérego parametry otrzymano z kolei

przez zastosowanie estymatora LSDV.
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Tabela 4. Wyniki panelowych testéw integracji zmiennej pgi?ijc*EA

Zmienna IPS ADF CIPS
it ~1,15 28,29 ~1,53
Adei?ijA —2, 71+ 43,61*** —3,07**
pdeEfA 5,41 11,37 1,32
Apdcjf—jf*‘ —8, 67 112, 35*** —2,98"*
pfi?f;“ —0,42 22,29 —1,54
Apfi;]EtEA —3, 45" 52, 16*** —2,04
pgf;f—thA 1,90 10,13 —1,10
Aplisr? —8,17*" 101,80 —3,15™

Uwagi: Do testowania zmiennych na poziomach uzyta zostala wersja testu ze stala i trendem deterministycznym, zas w

przypadku przyrostéw — wersja ze stala. Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.

Tabela 5. Wyniki panelowych testéw integracji zmiennej lg;?ﬁc—EA
Zmienna 1PS ADF CIPS
Lty 1,45 19,07 ~1,41
Al —2,28"** 45, 45" ~1,99
iy i 1,60 22,68 ~1,83
AZ%EZM —8,12"** 104, 05*** —2,67*
Zjﬁj{E_tEA —0,42 25,47 1,16
Al FA —5,30"" 69,80""* ~2,66"
et 1,07 21,05 ~1,63
Al —10,99*** 135,31%" —2, 44"

Uwagi: Do testowania zmiennych na poziomach uzyta zostala wersja testu ze stala i trendem deterministycznym, zas w
przypadku przyrostéw — wersja ze stala. Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.
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Tabela 6. Wyniki panelowych testéw kointegracji zmiennych pgi?ﬁ_?*EA lg.?ff*EA

Kraj Polska Czechy Wegry Stowacja

Test Pedroniego
PGapr —3,64"*" —4,13"*" —2,40™" —6,05"""

Test Johansena

test $ladu
r=20 44, 14* 58,03*** 48, 87" 55,60"**
r<i 31,94 27,30 26,01 11,82

test najwiekszej wartosci wlasnej

r=0 38, 52%** 54, 27 46, 62°** 60, 42***
r<1 31,94 27,30 26,01 11,82
Test Westerlunda

G, —13, 35" ~10, 33" —12, 30" —9,70"

P, —27,11"** —6,77"" —14,16*" —13,99***

Uwagi: Wyniki testu Westerlunda otrzymano na podstawie procedury ztwest zaimplementowanej w programie STATA

(por. Persyn i Westerlund, 2008). Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$§ na

poziomie 0,10 jako *.

Oszacowania parametréw (1 oraz 6§, a wiec krétko- i dlugookresowe elastycznosci, wskazuja,
w jakim stopniu réznice w tempie wzrostu relatywnej produktywno$ci miedzy krajami
Europy Srodkowo-Wschodniej a strefa euro przekladaja sie na réznice inflacyjne miedzy
tymi gospodarkami. Odzwierciedlaja zatem sile mechanizmu transmisji (ang. pass-through)
w modelu Balassy-Samuelsona. Tabela 7 przedstawia otrzymane na podstawie procedury
Engle’a-Grangera oszacowania elastyczno$ci (31 oraz 31) oraz sily mechaznimu korekty bledem (%)
dla poszczegdlnych krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej. Oszacowania wektora kointegrujacego
otrzymane zostaly przez zastosowanie estymatora DOLS. Wyniki otrzymane przy pomocy

estymatora FMOLS sa zblizone.

We wszystkich przypadkach zaréwno krotko-, jak i dlugookresowe elastycznosci sa istotnie
rézne od zera i maja zgodny z teoria znak. Co wiecej, parametry - sa istotne i ujemne, co stanowi
potwierdzenie dzialania mechanizmu korekty bledem, na ktére wskazywaly testy kointegracji
panelowej. Okres potrzebny do skorygowania o polowe odchylenia od réwnowagi (ang. half-life)

wynosi od niecalych dwoch lat w przypadku Czech do ponad trzech w przypadku Stowacji.

W  przypadku wszystkich analizowanych krajéw dlugookresowe elastycznosci w modelu

Balassy-Samuelsona sa istotnie mniejsze od jednoéci, co wskazuje na niepelne przelozenie réznic
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w tempie wzrostu produktywnosci na réznice inflacyjne wzgledem strefy euro. Wyniki estymacji
wskazuja réwniez na znaczny stopieri heterogenicznosci gospodarek Europy Srodkowo-Wschodniej
pod tym wzgledem. Najstabszym mechanizmem transmisji charakteryzuja sie Polska i Wegry,
w przypadku ktérych jedynie okolo poltowy réznic w relatywnej produktywnoéci znajduje
odzwierciedlenie w réznicach inflacyjnych wzgledem strefy euro (odpowiednio 47% i 53%). W
przypadku Slowacji przeniesienie sigga 60%, za$ najsilniejszy mechanizm wystepuje w przypadku
Czech — oszacowanie dlugookresowej elastyczno$ci wyniosto 0,81, przy czym juz w pierwszym
roku niemal polowa réznic w relatywnej produktywnoéci znajduje odzwierciedlenie w roznicy
relatywnego tempa wzrostu cen wzgledem strefy euro, na co wskazuje oszacowanie krotkookresowej

elastyczno$ci na poziomie 0,49.

Tabela 7. Wyniki estymacji podstawowego modelu Balassy-Samuelsona

Kraj o By v R?
Polska 0,47** 0, 11%* —0,26*** 0,33
Czechy 0,81%** 0,49*** —0,32%* 0,39
Wegry 0,53*"* 0,24 —0,27** 0,26

Stowacja 0, 60%** 0,29*** —0,18** 0,33

Uwagi: Parametry wektora kointegrujgcego otrzymano za pomocag estymatora DOLS. R? oznacza wewnatrzgrupowy

ok ok *k

skorygowany wspotczynnik determinacji. Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako , na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.

Wyniki wskazujace na niepelny mechanizm transmisji (ang. incomplete pass-through) w modelu
Balassy-Samuelsona w przypadku krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej sa zgodne z rezultatami
licznych wezesniejszych analiz (por. Tabela 8). Zaniedbywanym w dotychczasowej literaturze
empirycznej pytaniem jest to, jakie czynniki przyczynily sie ostabienia mechanizmu i czy mozna
interpretowac je jako kanaly absorpcji efektu Balassy-Samuelsona. Celem dalszej czesci analizy

jest operacjonalizacja powyzszego pytania i préba odpowiedzi na nie.
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Wyniki estymacji

3.2 Model rozszerzony

Empiryczna operacjonalizacje rozszerzonego modelu Balassy-Samuelsona stanowi ponizszy model
korekty bledem:

CEEC FA / / TCEEC FA / CEEC FA / CEEC FEA
Apgiss, = = Bo+ Billgigy, = "+ BoAwgpy, = "+ BaAmypp

+’YIECYTjt71 + Uj + Ejt (57)

~ _ CEEC_EA ¢ ' 3CEEC_EA ¥ CEEC_EA ¢ CEEC_EA
ECTj = Daiff;, — 09— 6lldiffjt - 52wdiffjt - 63mdiffjt :

Estymacja parametrow modelu zostala poprzedzona testowaniem stopnia zintegrowania
relatywnych plac i marz oraz skointegrowania rozszerzonego zbioru zmiennych. Wyniki testow

przedstawiono w Tabelach 9, 10 oraz 11.

Wyniki panelowych testow pierwiastka jednostkowego jednoznacznie wskazuja, iz szeregi
relatywnych plac sa zintegrowane w stopniu pierwszym, co oznacza niespelnienie zatozenia o
sektorowej homogenicznosci ptac. W przypadku relatywnych marz wyniki testéw pierwiastka
jednostkowego nie sa jednoznaczne, jako ze czes¢ testéw wskazuje, ze przy poziomie istotnosci
10% nalezy odrzucié¢ hipoteze zerowa o niestacjonarnoéci w przypadku Polski, Czech i Stowacji.
Majac jednak na uwadze problem znieksztalcenia rozmiaru testow pierwszej generacji i wyniki
testu CIPS, dalsza analiza prowadzona bedzie przy zalozeniu, ze zmienne te zintegrowane sa w

stopniu pierwszym, co pozwala przystapi¢ do analizy kointegracji.

Wyniki panelowych testéw kointegracji (Tabela 11) zgodnie wskazuja na istnienie dlugookresowej
relacji miedzy relatywnymi cenami, produktywnoscia, placami i marzami. Testy Johansena
sugeruja istnienie wiecej niz jednego wektora kointegrujacego. Moze by¢ to efektem znieksztalcenia
rozmiaru testu i tym samym tendencji do zbyt czestego odrzucania prawdziwej hipotezy zerowe;j.
Jesli jednak wyniki testu prawidlowo wskazuja proces generujacy dane, oszacowania parametréw
relacji kointegrujacej uzyskane przy zastosowaniu procedury Engle’a-Grangera beda stanowily
wypadkowsa rzeczywistych wektoréw kointegrujacych. W zwiazku z tym przedstawione ponizej

wyniki estymacji powinny by¢ traktowane z pewna doza ostroznosci.

Wyniki estymacji parametrow modelu rozszerzonego przedstawione w Tabeli 12 wskazuja
na poprawe dopasowania do danych empirycznych (wzrost skorygowanego wspdlczynnika
determinacji) w stosunku do modelu podstawowego. Co wiecej, w przypadku wszystkich
analizowanych krajéow uwzglednienie w modelu ksztattowania sie relatywnych ptac i marz zwicksza
oszacowanie sily mechanizmu Balassy-Samuelsona. Oznacza to, iz odmienna od postulowanej
przez teorie trajektoria sektorowych plac i marz byla czynnikiem zmniejszajacym stopien
przelozenia réznic w dynamice relatywnej produktywnosci na réznice inflacyjne wzgledem strefy

euro.
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Tabela 9. Wyniki panelowych testéw

CEEC_EA

integracji zmiennej Wit t,
J

Zmienna IPS ADF CIPS
pirs i -0,15 24, 26 ~1,43
Awgr7o4 —7,70"* 97,92"*" —2,57"
wgff—jf*“ —0,56 30,67 —1,58
AwgFet4 —6, 78" 90, 00™** —3,27""
et ~1,38" 31,78 ~1,71
A Z?fﬂ“ —4, 42"+ 62,64"** —2,57*
S 0,24 21,59 —0,61
Awg A —9,35%* 116,37 —3,13*

Uwagi: Do testowania zmiennych na poziomach uzyta zostata wersja testu ze stala i trendem deterministycznym, zas w
)

przypadku przyrostéw — wersja ze stala. Istotno$é¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.

Tabela 10. Wyniki panelowych testéw integracji zmiennej mdci?g?*EA
Zmienna 1PS ADF CIPS
mag —0,96 33, 78" ~1,70
Am il ~5,63"* 75,03 ~2, 32"

dcjf—jf‘* —1,63" 31,96 —2,12
Amg T —4,55"* 45,10 —3,11%
Masr —0,59 19,97 ~1,37
Amz?EtEA —6,56™** 83,30%** —2,87**
mjf};jff“ —1,43" 34, 20* —2,02
Amle A —3,76%* 54, 58" —2,35*

Uwagi: Do testowania zmiennych na poziomach uzyta zostata wersja testu ze stalg i trendem deterministycznym, zas w
*** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

przypadku przyrostéw — wersja ze stala. Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako

poziomie 0,10 jako *.
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CEEC_EA 7CEEC_FEA

Tabela 11. Wyniki panelowych testéw kointegracji zmiennych Pdiff,, , ldiffjt ,
CEEC_FEA CEEC_FEA
ditf fr0 oraz my;sy.

Kraj Polska Czechy Wegry Stowacja

Test Pedroniego

PGapr —2,87 —3,54™** —3,18"** —1,80""

Test Johansena

test $ladu

r=0 241, 60*** 263, 40*** 232,60"** 207, 20***
r<i 108,20*** 92, 77+ 96, 86™** 84, 84***
r<2 43,91*** 31,23 44, 62%** 28,10
r<3 25,94 18,56 26,34 19,99

test najwiekszej wartosci wlasnej

r=20 193,10*** 230,00 189,10™** 178,40"**
r<i 90, 90*** 89, 37** 78, 89*** 79, 86***
r<2 41,18 29,33 40,53 26,12
r<3 25,94 18,56 26,34 19,99
Test Westerlunda
G-, —8,34%* —12,35" —5,84 —5,27
P, —7,99*** —8,69™" —10,07** —6,43™"

Uwagi: Wyniki testu Westerlunda otrzymano na podstawie procedury ztwest zaimplementowanej w programie STATA

(por. Persyn i Westerlund, 2008). Istotnosé na poziomie 0,01 oznaczono jako ***, na poziomie 0,05 jako **, za$ na
poziomie 0,10 jako *.
Tabela 12. Wyniki estymacji rozszerzonego modelu Balassy-Samuelsona
Kraj 0, 2 0 B B, Bs ¥ R?
Polska 0,73***  0,59"** 1,07 0,56™** 0,51*** 1,02***  —0,45"" 0,60
Czechy 0,88***  0,65"* 0,77 0,80"** 0,63"** 0,95***  —0,34**" 0,84
Wegry 0,70***  0,84" 1,04 0,66™** 0,60"** 0,94  —0,37"*" 0,85

Stowacja 0,77*** 0,8 1,04"** 0,65"* 0,64  0,89"* —0,35""" 0,71

Uwagi: Parametry wektora kointegrujacego otrzymano za pomocy estymatora DOLS. R? oznacza wewnatrzgrupowy
skorygowany wspélczynnik determinacji. Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.
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3.3 Efektywno$¢ kanaléw absorpcji efektu Balassy-Samuelsona

Poréwnanie wynikéw estymacji parametréw modelu podstawowego i rozszerzonego wskazuje, iz
niepelne przeniesienie zmian relatywnej produktywnosci na zmiany relatywnych cen w krajach
Europy Srodkowo-Wschodniej wzgledem strefy euro do pewnego stopnia mozna wytlumaczyé
niezgodna z zalozeniami teoretycznymi trajektoria relatywnych plac i relatywnych marz,
jako ze przy kontroli tych czynnikéw istotnie zwieksza sie oszacowanie sily mechanizmu
Balassy-Samuelsona. Istotnym w tym kontekscie pytaniem jest, czy relatywne place i marze
mozna uznaé¢ za kanaly absorpcji efektu Balassy-Samuelsona. Ponizej zaproponowane zostaly

testy, ktérych wyniki pozwalaja odpowiedzieé na to pytanie.

Ksztaltowanie sie¢ relatywnych plac w danej gospodarce mozna uznaé¢ za mechanizm absorpcji
presji inflacyjnej wynikajacej z procesu doganiania, jesli spelnione sa trzy warunki: (1) istnieje
dtugookresowa zalezno$¢ miedzy placami w sektorze handlowym a placami w sektorze
niehandlowym (operacjonalizacja za pomoca testéw kointegracji), (2) kierunek zaleznosci
biegnie od plac w sektorze handlowym do plac w sektorze niehandlowym (operacjonalizacja za
pomoca testéw przyczynowosci), (3) przelozenie zmian plac jest niepelne, a wiec dtugookresowa
elastycznosé jest istotnie mniejsza od jednosci (operacjonalizacja za pomoca testu zasadnosci
restrykcji nalozonych na wektor kointegrujacy). Rynek pracy jest kanalem absorpcji efektu
Balassy-Samuelsona, jezeli opisany powyzszymi warunkami mechanizm niepelnego wyréwnywania
sie plac jest silniejszy w gospodarce rozwijajacej sie niz rozwinietej. Powyzsze warunki dotycza
zatem plac w ujeciu relatywnym, a wiec réznicy miedzy szeregiem plac w sektorze j w kraju i
CEEC__EA

zagranica, w;

Tabela 13 przedstawia wyniki panelowych testow pierwiastka jednostkowego zmiennej wf,fEC*EA,

a wiec réznicy miedzy placami w sektorach niechandlowych w krajach Europy Srodkowo-Wschodniej
i strefie euro. Z kolei w Tabeli 14 zawarto wyniki testow ADF i KPSS dla szeregu relatywnych

plac w sektorze handlowym (ngEC—EA).

Wyniki panelowych testow pierwiastka jednostkowego jednoznacznie wskazuja na zintegrowanie
relatywnych ptac w sektorach niewymienialnych w stopniu pierwszym. Wyniki testow ADF i KPSS
dla relatywnych plac w sektorze wymienialnym sa jednak niejednoznaczne. Wskazuja one zgodnie
na niestacjonarnosé szeregéow, jednak w przypadku Polski test ADF sugeruje brak podstaw do
odrzucenia hipotezy zerowej o niestacjonarnosci, zas w przypadku pozostalych krajow test KPSS
odrzuca przy poziomie istotnosci 10% hipoteze zerowa o stacjonarnosci pierwszych przyrostéw.
Tym niemniej, ze wzgledu na brak teoretycznych przestanek na rzecz niestacjonarnosci tempa
wzrostu plac oraz krétko$é szeregu, na potrzeby niniejszej analizy wszystkie relatywne place
w sektorze handlowym traktowane beda jak zmienne I(1), co umozliwia zastosowanie testéw

kointegracji.
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Tabela 13. Wyniki panelowych testow integracji zmiennej wngC*EA
Zmienna IPS ADF CIPS
LA ~1,14 31,62 ~1,94
J
AwlE—F4 —3,48"* 51,86 —2,77"
it
©z_EA 0,17 27,95 —1,64
J
Aw§F—E4 —6,77°** 83,63 —3,14*
Jt
wﬁjU—E"‘ 3,61 13,48 ~1,60
Awy =4 —7, 547 90,817 —2,80"
SeEA 1,30 24,09 ~1,99
Jt
AwIE—EA —6,73%" 85, 04" —3,57*"
Jt

Uwagi: Do testowania zmiennych na poziomach uzyta zostala wersja testu ze stalg i trendem deterministycznym, zas w

*kksk kK

przypadku przyrostéw — wersja ze staly. Istotnosé na poziomie 0,01 oznaczono jako ***, na poziomie 0,05 jako **, zaé na
poziomie 0,10 jako *.
Tabela 14. Wyniki testu ADF i KPSS dla zmiennej ngEC*EA
Kraj Polska Czechy Wegry Stowacja
Test ADF
w§GEEC_EA ~2,63 0,23 ~1,15 —2,37
AwGFEC_EA ~2,52 —4, 58" —3, 77" —4,06*
Test KPSS
w§FEC—EA 0,15 0,18%* 0,17** 0,16™*
Aw§EEC—EA 0,31 0,41% 0, 46* 0,44*

Uwagi: Do testowania zmiennych na poziomach uzyta zostala wersja testu ze stala i trendem deterministycznym, zas w

przypadku przyrostéw — wersja ze stala. Istotno§é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.
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Tabela 15. Test efektywnosci kanatu relatywnych plac (1): test kointegracji

Polska Czechy Wegry Stowacja
Kraj
Test Pedroniego
—1,98** —2,66™*" —6, 17" 2,17
PGapr
Test Johansena
test §ladu
r=0 62,67 54,08"** 86,89"** 77,04
r<1 25,82 16,24 19,94 17,32
test najwickszej wartosci wlasnej
r=0 60, 39*** 56,92*** 89, 12"** 80,62"**
r<l1 25,82 16,24 19,94 17,32
Test Westerlunda
G, —11,56™** —10,95"** —10, 54** —10,55™*
P; —14,18™** —7,68"** —12,49*** —12,50"**

Uwagi: Wyniki testu Westerlunda otrzymano na podstawie procedury ztwest zaimplementowanej w programie STATA

*k

(por. Persyn i Westerlund, 2008). Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.

Wyniki testéw kointegracji (Tabela 15) wskazuja, iz we wszystkich przypadkach istnieje
dtugookresowa relacja miedzy relatywnymi placami w sektorze handlowym i niehandlowym.
Oznacza to wystepowanie przynajmniej w jednym kierunku przyczynowosci miedzy zmiennymi. Do
jego okreslenia zastosowane zostaly testy krétko- i dlugookresowej przyczynowosci. Role regresji

pomocniczej tychze testéw spelnia tzw. dynamiczny model korekty bledem (Granger, 1988):

CEEC_FEA _ K CEEC__EA K CEEC__EA Py 4 _
Awy =ao+ )y arBwy + D e BeAwg Ty +YECT ji—1 +u; +€j¢
CEEC_EA _ K CEEC_EA K ' A CEEC_EA [y
Awg = g+ 2oy AWy Y BrBwp Ty, + 7 ECTji—1 +vj +¢€ir
; _ CEEC_EA % _ & CEEC_EA
ECTjt = wNj,t — (50 — 61wT,t .

(58)
W jego ramach mozliwe jest rozréznienie przyczynowosci krétkookresowej (tzw. przyczynowosci w
sensie Grangera) od dlugookresowej (tzw. slabej egzogenicznosci). Place w sektorze handlowym
sg przyczyna w sensie Grangera plac w sektorze niehandlowym, jezeli odrzucona zostanie hipoteza
zerowa, zgodnie z ktéra Vi—1. xBr = 0. Z kolei z dlugookresowa przyczynowoscia mamy do
czynienia w przypadku odrzucenia hipotezy zerowej o nieistotnosci sktadnika korekty btedem (y =
0). Przyczynowosé przebiega w odwrotnym kierunku (place w sektorze nichandlowym sa przyczyna

plac w sektorze handlowym), jeli analogiczne hipotezy zerowe uda si¢ odrzuci¢ w odniesieniu do
o, (k=1...K) oraz +'.
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Tabela 16. Test efektywnosci kanatu relatywnych plac (2): test przyczynowosci

Hipoteza zerowa

ptace w sektorze T nie sg ptace w sektorze NT nie sa
przyczyna plac w sektorze NT przyczyna plac w sektorze T
. ~ N N A
Kraj & gl &) gl
Polska 0,47 —0,23"** 0,04 0,03
Czechy 0,27" —0,27"" —0,01 0,01
Wegry 0,77 " —0, 38" —0,06 0,19~
Stowacja —0,05 —0,30"*" 0,13*** -0,05
Uwagi: Do oszacowania paramteréw dynamicznego modelu ECM uzyto procedury xtlsdvc w programie STATA,
autorstwa Bruna (2005). Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako ***, na poziomie 0,05 jako **, za$ na poziomie 0,10
jako *.

Wyniki estymacji parametréow dynamicznego modelu ECM za pomoca estymatora LSDVC
(ang. bias-corrected LSDV') przedstawione zostaly w Tabeli 16. We wszystkich przypadkach
szacowany byl model z jednym opéZnieniem zaréwno zmiennej zaleznej, jak i niezaleznej (K = 1).
Wyniki testéw przyczynowosci wskazuja, iz w przypadku wszystkich krajéw place w sektorze

handlowym sa w dlugim okresie przyczyna plac w sektorze niehandlowym (parametr + istotnie

1Ze wzgledu na fakt, iz uklad réwnan (58) ma charakter autoregresyjny, estymator LSDV jest obcigzony
(tzw. obciazenie Hurwicza lub Nickella, Hurwicz, 1950; Nickell, 1981). Metoda ta polega bowiem na szacowaniu
modelu panelowego
Yit = QYit—1 + Bxie + Aj + 9t (59)
klasyczng metoda najmniejszych kwadratow po uprzednim dokonaniu na danych tzw. transformacji
wewnatrzgrupowej (ang. within), polegajacej na odjeciu od zmiennych ich $redniej wartosci dla danej jednostki:

Yit — it = o(Yst—1 — Yar—1) + B(@st — Taz) + (Yt — V4e), (60)

gdzie Jiz = =2 (Yio+ .+ Vit + A Uir), Viim1 = g Wit + Vit + oA Yir—1), Tit = 7og @iz + A Tie+ o+ TiT),
288 Uy = =27 (Va2 + .. + Vit + ... + Vi)

Mamy woéwczas do czynienia z endogenicznoscia w modelu ze wzgledu na wystepowanie korelacji miedzy poddanym
transformacji sktadnikiem losowym ;4 — ﬁ(ﬁiz + ...+ Yt + ... + Y;7) i przetransformowang opdzniong zmienng

. 1{ i 9;¢ oraz

zalezng y;t—1 — ﬁ(yil + ..+ Yit + ... + yir—1), a dokladniej miedzy dwiema parami elementéw:
;’;l_tfl iyit—1-

Endogenicznos¢ w modelu skutkuje obcigzeniem estymatora LSDV. Co prawda obcigzenie maleje do zera wraz ze
wzrostem dlugosci panelu, jako ze waga poszczegllnych obserwacji w $redniej zmniejsza sie (rzad obciazenia wynosi
Tfl)7 jednak ze wzgledu na nieznaczny wymiar czasowy panelu wykorzystywanego w niniejszym badaniu (T = 15)
moze ono w istotny sposéb zaburzaé¢ wyniki.

Celem eliminacji obcigzenia estymatora LSDV, wynikajacego z endogenicznosci opdznionej zmiennej zaleznej
zaproponowano w literaturze liczne techniki estymacji oparte na metodzie zmiennych instrumentalnych lub
uogdlnionej metodzie momentéw, m.in. estymator zaproponowany przez Andersona i Hsiao (1981), Arellano i Bonda
(1991) oraz Blundella i Bonda (1998). Tym niemniej wlasnosci tych metod sa asymptotyczne — sa one dedykowane
dla paneli, w ktérych wymiar przestrzenny jest duzy (N — o0), ktéry to warunek nie jest spelniony w niniejszym
badaniu (N = 12). Z tego wzgledu do szacowania dynamicznych modeli ECM zostal wykorzystany estymator LSDV
skorygowany ze wzgledu na obciazenie, wynikajace z obecnosci w modelu czynnika autoregresyjnego, tzw. estymator
LSDVC (ang. bias-corrected LSDV), zaproponowany przez Kivieta (1995) i rozszerzony przez Bruna (2005), ktéry
jest dedykowany dla autoregresyjnych modeli o niewielkim wymiarze czasowym i przestrzennym panelu.
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rézny od zera). Hipoteza o braku przyczynowosci krétkookresowej (81 = 0) nie zostala odrzucona
jedynie w przypadku Stowacji. Z kolei dlugookresowa przyczynowos$é zwrotna (od plac w sektorze
niehandlowym do plac w sektorze handlowym) wystepuje jedynie w przypadku Wegier. W
pozostalych krajach kierunek przyczynowosci jest zatem jednoznaczny i zgodny z teoria. Co prawda
w przypadku Stowacji kierunek przyczynowosci w sensie Grangera jest odwrotny, jednak ze wzgledu
na dlugookresowy charakter zjawiska istotniejsze znaczenie ma wynik testu stabej egzogenicznosé.
Dla Polski, Czech i Stowacji place w sektorze handlowym sa zatem slabo egzogeniczne (dla
pierwszych dwéch krajéw réwniez mocno egzogeniczne), a wiec stanowia trend stochastyczny, do

ktorego dostosowuja sie ptace w sektorze niehandlowym.

Tabela 17. Test efektywnosci kanatu relatywnych plac (3): oszacowania dlugo- i krétkookresowej
elastycznosci

elastycznosé Ho: elastycznosé elastycznosé
Kraj dlugookresowa dlugookresowa = 1 krétkookresowa
Polska 1,18 21,3**" 0,84**
Czechy 1,13*** 8,26™"* 0,80***
Wegry 1,36 39, 84™** 1,22
Stowacja 0,86™*" 9,69 0,55

Uwagi: Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za§ na poziomie 0,10 jako *.

Trzeci element testu efektywnosci kanatu relatywnych plac stanowi oszacowanie dlugookresowej
elastycznodci plac w sektorach niehandlowych wzgledem plac w sektorze handlowym (Tabela 17).
Wryniki estymacji wskazuja, iz wszystkie dlugookresowe elastycznosci sa istotnie rézne od jednosci,
co jest zgodne z wynikam testéw integracji relatywnych plac (Tabela 9). Jedynie w przypadku
Stowacji mamy jednak srednio do czynienia z niepelnym przeniesieniem wzrostu ptac w sektorze
handlowym na place w sektorze niehandlowym (dlugookresowa elastycznosé istotnie mniejsza od
jednosci). W pozostalych krajach nastepuje nie tylko sektorowe wyréwnanie plac, ale réwniez
,brzestrzelenie” (ang. overshooting), o czym $wiadczy dlugookresowa elastycznosé istotnie wieksza

od jednosci.

Laczne wyniki testu efektywnosci kanatu relatywnych ptac wskazuja, iz jedynie w przypadku
Stowacji mial on w analizowanym okresie charakter absorpcyjny w stosunku do efektu
Balassy-Samuelsona, jako ze przeniesienie plac miedzy sektorami w dilugim okresie bylo
niepelne (dlugookresowa elastycznos$¢ istotnie nizsza od jednosci), za$ jego kierunek zgodny
z zalozeniami teoretycznymi. W przypadku Polski i Czech kierunek przeniesienia byl réwniez
prawidlowy, co oznacza, iz ksztaltowanie sie relatywnych ptac nalezy uznaé za element mechanizmu
Balassy-Samuelsona. Kanal ten mial jednak w tych krajach charakter wzmacniajacy. Z kolei w

przypadku Wegier testy przyczynowoéci sugeruja, iz trajektorii relatywnych plac w tym kraju
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nie mozna interpretowaé jako konsekwencji ksztaltowania sie ptac w sektorze handlowym i tym

samym jako elementu mechanizmu Balassy-Samuelsona.

Rynek produktéw spetnia w gospodarce role kanatu ostabiajacego mechanizm Balassy-Samuelsona,
jezeli wzrost plac w sektorach niehandlowych, nie majacy pokrycia we wzroscie produktywnosci,
nie znajduje pelnego odzwierciedlenia we wzroécie cen dzigki zmniejszeniu rentownosci dziatalnosci.
Analogicznie do rynku pracy mozna sformutowaé warunki, ktérych spelnienie mozna interpretowaé
jako potwierdzenie akomodacyjnego charakteru tego kanatu wzgledem efektu Balassy-Samuelsona:
(1) istnieje dlugookresowa zalezno$é miedzy placami w sektorach niehandlowych a marzami,
(2) kierunek zaleznosci biegnie od plac do marz, (3) elastycznosé marz wzgledem plac jest ujemna.
Ze wzgledu na fakt, iz sektorowe marze zostaly w niniejszym badaniu zdefiniowane jako narzut na
koszty zmienne — zuzycie posrednie i wynagrodzenia — istnieje niebezpieczenstwo endogenicznosci
w modelu, w ktérym szeregi marz tlumaczone sa przez szeregi plac (wynagrodzenia stanowia
iloczyn plac i liczby pracujacych). W zwiazku z tym do instrumentalizacji szeregu plac w

sektorach niehandlowych wykorzystana zostala produktywnosé w sektorze handlowym.

Wyniki panelowych testéw pierwiastka jednostkowego wskazuja na zintegrowanie w stopniu
pierwszym réznicy marz w sektorach niehandlowych miedzy krajami Europy Srodkowo-Wschodniej
a strefa euro (Tabela 18), podobnie jak réznicy plac (Tabela 13). Z kolei wyniki testéw kointegracji
w przypadku tego zestawu zmiennych nie sa jednoznaczne — testy pierwszej generacji sugeruja
wystepowanie relacji dilugookresowej, jednak w przypadku Polski i Stowacji test Westerlunda
wskazuje na brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej o braku kointegracji. W zwiazku
z potencjalnym znieksztalceniem rozmiaru testu IPS i ADF opartego na procedurze Fishera w
obliczu zalezno$ci przestrzennych w panelu, odrzucenie hipotezy zerowej moze w tym wypadku

oznacza¢ btad pierwszego rodzaju.

Rezultaty estymacji parametréw relacji dlugookresowej (Tabela 21) stanowia potwierdzenie
wynikow testu Westerlunda. W przypadku Polski i Slowacji nie istnieje zatem dlugookresowa
zalezno$é miedzy marzami a placami w sektorach niehandlowych. Z kolei w przypadku Czech
i Wegier dlugookresowe elastycznoéci marz wzgledem plac sa istotnie rézne od zera, a kierunek
dlugookresowej przyczynowosci (Tabela 20) jest jednoznaczny i zgodny z teoria (od plac do marz),
a wiec w gospodarkach tych rynek produktéw stanowi mechanizmem absorpcji presji inflacyjnej
wynikajacej z procesu doganiania. We wszystkich przypadkach kréotkookresowa elastycznosé
jest istotnie ujemna, jednak nie mozna odrzuci¢ hipotezy zerowej o braku krétkookresowej
przyczynowoéci, w zwiazku z czym kanal relatywnych marz w zadnej z analizowanych gospodarek

nie miat w kréotkim okresie charakteru absorpcyjnego.
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Tabela 18. Wyniki panelowych testéw integracji zmiennej my — —

Zmienna 1PS ADF CIPS
mAE—EA ~1,25 34,7 ~1,04
J
AmBE—-FA —5,59"* 71,57 —92,93"
N
m§GZ—E4 ~1,06 33,03 ~2,19
J
Am{Z—EA —6, 14+ 78, 94*** —9,84**
Nt
mAU—FA ~0,15 21,96 1,48
J
AmfV—FA 3,80 93, 46*** —92, 43"
Nj¢
myE—EA ~0,91 26,14 ~2,05
J
AmSE-BA 7, BT 93,32*** —9, 72"
Nt

Uwagi: Do testowania zmiennych na poziomach uzyta zostala wersja testu ze stalg i trendem deterministycznym, zas w

przypadku przyrostéw — wersja ze stala. Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.

Tabela 19. Test efektywnosci kanaltu relatywnych marz (1): test kointegracji

Kraj Polska Czechy Wegry Stowacja
Test Pedroniego
—1,77"" —3,98™"" —3,34™** —5,65"""
PGapr
Test Johansena
test $ladu
r=20 56, 88™"* 66,29™"* 66,75 41,35™"
r<1 35,65" 34,22* 36,03" 29,63
test najwiekszej wartosci wlasnej
r=0 51,89 61,79 62,50 37,89%*
r<1 35,65" 34,22* 36,03" 29,63
Test Westerlunda
G, ~2,93 —12, 17 ~10,01*"* —5,45
P, —5,84 —5,90* —5, 08" —4,54

Uwagi: Wyniki testu Westerlunda otrzymano na podstawie procedury ztwest zaimplementowanej w programie STATA

*k

(por. Persyn i Westerlund, 2008). Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za$ na

poziomie 0,10 jako *.
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Tabela 20. Test efektywnosci kanatu relatywnych marz (2): test przyczynowosci

Hipoteza zerowa

place w sektorze NT nie jest przyczyna marze w sektorze NT nie sg przyczyna plac w
marz w sektorze NT sektorze NT
Kraj B g & 3
Polska 0,02 - —0,02
Czechy 0,03 —0,28%** ~0,05 0,14
Wegry —0,03 —0,39"** —0,09 —0,12
Stowacja 0,07 - —-0,13 -

Uwagi: Do oszacowania paramteréw dynamicznego modelu ECM uzyto procedury xtlsdvc w programie STATA,
autorstwa Bruna (2005). Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, zaé na poziomie 0,10

jako *.

Tabela 21. Test efektywnosci kanalu relatywnych marz (3): oszacowania diugo- i krétkookresowej
elastycznosci

Kraj elastycznosé dlugookresowa elastyczno$é¢ krétkookresowa
Polska —0,03 —0,12"**
Czechy -0,06™" —0,25"**
Wegry —0,09"*" —0, 11"
Stowacja —0,01 —0,22"**

Uwagi: Istotno$é na poziomie 0,01 oznaczono jako *** na poziomie 0,05 jako **, za§ na poziomie 0,10 jako *.

Interesujaca kwestia w kontekscie otrzymanych wynikow jest efektywnos¢ kanatu relatywnych ptac i
marz w poszczegdlnych podsektorach gospodarki. Poréwnanie sredniego tempa zmian relatywnych
cen, produktywnoéci, plac i marz w poszczegdlnych krajach Europy Srodkowo-Wschodniej
(Rysunek 1) wskazuje na znaczna heterogeniczno$é w tym zakresie. Ksztaltowanie sie tych
zmiennych sugeruje bowiem, iz kanaly relatywnych plac i marz w czeSci sektoréw mogly mieé
charakter wzmacniajacy, w czeSci absorpcyjny, zas w niektérych neutralny wzgledem efektu
Balassy-Samuelsona. W przypadku Polski do pierwszej grupy zaliczy¢ mozna sekcje E, I, K oraz
N, w ktorych érednie tempo wzrostu relatywnych cen w latach 1995-2009 przekraczalo tempo
wzrostu relatywnej produktywnosci, za$ tempo zmian relatywnych ptac lub marz bylo dodatnie.
Z kolei w przypadku sekcji F, G, H, J, L, M oraz O mozna spodziewaé sie, iz przynajmniej jeden

z kanaléw mial w Polsce charakter absorpcyjny.
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Formalna analiza efektywnosci kanatlu relatywnych plac i marz w poszczegdlnych sektorach
mozliwa byla dzieki zastosowaniu estymatora SUCR. Tabela 22 przedstawia wyniki testu
efektywnodci dla kanatu plac, zas Tabela 23 — dla kanalu marz. Odrzucenie hipotezy zerowej
testéw kointegracji panelowej wskazuje na istnienie dlugookresowej relacji w przypadku
przynajmniej czeéci jednostek w panelu, niekoniecznie zas wszystkich. Fakt ten tlumaczy brak
przyczynowosci dlugookresowej w ktérymkolwiek kierunku, i tym samym brak kointegracji,
w przypadku niektorych sektoréow. W wiekszoéci przypadkéw mamy jednak do czynienia z
przyczynowoscia przynajmniej w jednym kierunku. W przypadku Polski, Stowacji i Czech w
wiekszosci sektoréw kierunek przyczynowosci w zakresie plac jest zgodny z teoria. Z kolei na
Wegrzech kierunek jest zwykle niejednoznaczny, co znalazlo odzwierciedlenie w analizie panelowej
(ze wzgledu na niejednoznaczno$é kierunku przyczynowosci kanal relatywnych plac nie zostal
zakwalifikowany jako element mechanizmu Balassy-Samuelsona). Ze wzgledu na brak relacji
dtugookresowej miedzy relatywnymi marzami a ptacami w sektorach niehandlowych w przypadku
Polski i Stowacji, wyniki sektorowej efektywnosci kanatu relatywnych marz przedstawiono jedynie
dla Czech i Wegier.

Wyniki estymacji modeli SUR wskazuja na heterogenicznos¢ krajow pod wzgledem efektywnosci
poszczegblnych sektoréw w akomodacji efektu Balassy-Samuelsona. W Polsce kanat ptac miat
absorpcyjny charakter jedynie w przypadku ustug nierynkowych, a wiec tzw. sektora budzetowego
(poza stuzba zdrowia, w ktérej jednak — na podstawie testu dlugookresowej przyczynowosci —
wynagrodzenia ksztaltuja sie niezaleznie od plac w sektorze wymienialnym), w szczegélnosci
w zakresie administracji publicznej i obrony narodowej (sekcja L). W pozostalych krajach
ksztaltowanie sie ptac w tej sekcji istotnie wzmacnialo efekt Balassy-Samuelsona. W przypadku
Stowacji jedynymi sektorami, w ktorych nastepowalo ,przestrzelenie” wzrostu plac w stosunku
do sektora wymienialnego byly gérnictwo i kopalnictwo (sekcja C) oraz administracja publiczna i

obrona narodowa.

W przypadku kanalu relatywnych marz (Tabela 23) jedynym sektorem o jednoznacznie
absorbujacym charakterze (istotnie ujemna elastyczno$¢ oraz jednoznaczny kierunek
przyczynowosci) byla w Czechach sekcja handel i naprawy (sekcja G) oraz administracja
publiczna i obrona narodowa (sekcja L), aczkolwiek ze wzgledu na ich duza wage w gospodarce,
kanal marz zostal zakwalifikowany w analizie panelowej jako mechanizm akomodacji efektu
Balassy-Samuelsona. Na Wegrzech, dodatkowo z absorpcja rosnacych kosztéw pracy przez
zmniejszenie rentownosci dzialalno$ci mamy do czynienia w przypadku sekcji H (hotele i

restauracje) i K (obstuga nieruchomodci i dziatalno$ci gospodarczej).
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Wyniki estymacji

Tabela 23. Efektywnos$¢ kanalu relatywnych marz — dezagregacja sektorowa

Kraj Czechy Wegry
Sektor elastycznosé kierunek N elastycznosé kierunek B
dtugookresowa przyczynowosci dlugookresowa przyczynowosci
C —0,25"** ULC e M 0,17 ULC=M
E 0,29*** ULC =M 0,10*** ULC=M
F —0,03 ULC & M —0,10"** ULC & M
G —0, 50" ULC =M —0,19*** ULC =M
H —0,16™*" ULC & M —0,28™** ULC =M
I -0, 18" ULC & M —0,02** ULC & M
J —0, 08" ULC & M —0,03*** ULC & M
K 0,17 ULC =M —0,15™** ULC =M
L —0,22"** ULC =M —0,36™*" ULC =M
M 0,03 ULC =M —0,04™** ULC & M
N 0,07** ULC =M —0,16™** ULC & M
O 0,27* ULC & M 0,04 ULC = M

Uwagi: Kierunek przyczynowosci dlugookresowej zostal okredlony na podstawie oszacowan dynamicznego modelu ECM.

Zwrot strzatki oznacza kierunek przyczynowo$ci, przy czym przyczynowo$¢ w obu kierunkach oznaczono jako &, za$ brak

oKk

przyczynowosci w ktérymkolwiek kierunku jako <. Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako , na poziomie 0,05 jako

** za$ na poziomie 0,10 jako *.

3.4 Kwantyfikacja efektu Balassy-Samuelsona

Wielko$é efektu Balassy-Samuelsona jest funkcja trzech czynnikéw: (1) wielkoSci oszacowanych
elastycznosci w modelu Balassy-Samuelsona, (2) $redniego tempa wzrostu relatywnej
produktywnosci oraz, ewentualnie, relatywnych ptac i marz2, (3) wielkosci sektora niehandlowego.
Tabela 24 zawiera srednie tempo zmian relatywnej produktywnosci, ptac i marz w latach 1995-2010,
dhugookresowe elastyczno$ci w rozszerzonym modelu Balassy-Samuelsona oraz wyliczone na
ich podstawie $érednie réznice inflacyjne w sektorze niehandlowym miedzy krajami Europy
Srodkowo-Wschodniej a strefa euro, ktére wynikaly z procesu ich doganiania. W Tabeli 25
przedstawiono oszacowane efekty Balassy-Samuelsona (BS), stanowiace iloczyn érednich réznic

inflacyjnych w sektorze niehandlowym, bedacych nastepstwem procesu konwergencji realnej, i

2To, czy przy kwantyfikacji efektu brane jest pod uwage ksztaltowanie sie relatywnych plac i marz zalezy
od tego, czy kanaly relatywnych ptac i relatywnych marz mozna uzna¢ w danym kraju za element mechanizmu
Balassy-Samuelsona, a wiec od wynikéw testéw przyczynowosci (niezaleznie od tego, czy dany kanal mial charakter
absorpcyjny czy wzmacniajacy).
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wielkosci tego sektora w danym kraju (). Z kolei w Tabeli 26 zostaly zaprezentowane efekty
skwantyfikowane na podstawie oszacowan parametréw modelu rozszerzonego i podstawowego wraz

z wielko$cia rzeczywistych réznic inflacyjnych miedzy analizowanymi krajami a strefa euro.

Otrzymane wyniki wskazuja, iz najwieksze natezenie efektu Balassy-Samuelsona w latach
1995-2010 wystepowalo w gospodarce polskiej — érednio presja inflacyjna wynikajaca z procesu
doganiania wynosita 3,3%. Tym samym proces konwergencji realnej byl w Polsce odpowiedzialny
za ponad 80% réznic inflacyjnych wzgledem strefy euro. Najmniejsze natezenie efektu mialo
miejsce na Wegrzech ($rednioroczna wielko$é efektu Balassy-Samuelsona na poziomie 1,2 p.p.),
jednak réznice inflacyjne Wegier wzgledem strefy euro byly najwieksze ($rednio niemal 7 p.p.) i
tym samym znaczng ich cze$é (ponad 80%) determinowaly czynniki inne niz proces doganiania.
Jednym z nich byly zapewne dynamicznie rosnace koszty pracy, ktére jednak — bazujac na wynikach
testéw przyczynowosci — nie byly elementem mechanizmu Balassy-Samuelsona. W Czechach i na
Stowacji natezenie efektu Balassy-Samuelsona bylo umiarkowane ($rednio odpowiednio 2,2 i 2,4

p.p. rocznie) i w duzym stopniu ttumaczylo réznice inflacyjne wzgledem strefy euro (ponad 90%).

Poréwnanie wielkosci efektéw skwantyfikowanych na podstawie oszacowan modelu podstawowego
i rozszerzonego wskazuje, iz powszechnie wykorzystywany w literaturze model podstawowy
zastosowany w stosunku do analizowanych krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej prowadzi do
obciazenia estymacji. Obciazenie to wynika z dwodch Zrédel. Po pierwsze nieuwzglednienie
odmiennego od postulowanego przez teorie ksztaltowania sie relatywnych plac i marz zaniza
oszacowanie elastycznoéci relatywnych cen wzgledem relatywnej produktywnoéci. Po drugie, efekt
obliczony na podstawie modelu podstawowego nie uwzglednia absorpcyjnego lub wzmacniajacego
efektu tych kanaléw, w przypadku, gdy stanowia one element mechanizmu Balassy-Samuelsona.
W szczegblnosci problem ten jest widoczny w przypadku Polski z racji tego, Ze oszacowanie
elastycznoéci w modelu rozszerzonym jest znacznie wyzsze niz w modelu podstawowym, a
zaden z potencjalnych kanaléw absorpcji efektu Balassy-Samuelsona nie sprzyjal w okresie
badania ograniczeniu presji inflacyjnej wynikajacej z procesu doganiania. W zwiazku z tym efekt
Balassy-Samuelsona obliczony zgodnie z wynikami estymacji parametrow modelu podstawowego

jest niedoszacowany o ok. 1,4 pkt. proc.
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Wyniki estymacji

Tabela 24. Ro6znice inflacyjne w sektorze niehandlowym miedzy krajami Europy
Srodkowo-Wschodniej a strefy euro, bedace nastepstwem procesu konwergencji realnej

~

~CEEC__EA

Kraj Al’fjﬁf—“ Awi‘fﬁf—“ Amdci’jfjf—“ b dw  Om  Abgy i
Polska 4,99% 0,91% 0,03% 0,73 0,59 1,07 4,2 pp
Czechy 2,76% 0,72% —0,12% 0,88 0,65 0,77 2,8 p.p
Wegry 3,10% 1,18% —0,55% 0,70 0,84 1,04 1,6 p.p

Stowacja 4,64% —0,19% 0,88% 0,77 0,85 1,04 3,3 p.p

lﬁCEECfEA)’ plac (A _CEEC_EA

Uwagi: Srednie tempo zmian relatywnych produktywnosci (A diffar Wit fie ) i marz
J J

(Amgi?ff*EA) w sektorze niehandlowym wzgledem sektora handlowego wyliczone zostalo jako Srednia wazona
J
udzialem poszczegdlnych podsektoréw niehandlowych w wartoéci dodanej. Aﬁdci};‘z_?*EA oznacza Srednie

oszacowane réznice inflacyjne miedzy krajem Europy Srodkowo-Wschodniej a strefa euro w sektorze niehandlowym,

bedace nastepstwem procesu konwergencji realnej.

Tabela 25. Oszacowania efektu Balassy-Samuelsona (BS)

Kraj Aﬁzfﬁfj?*EA o BS = o * Aﬁ;?if*EA
Polska 4,2 p.p 0,79 3,3 p.p
Czechy 2,8 p.p 0,77 2,2 p.p
Wegry 1,6 p.p 0,76 1,2 p.p
Stowacja 3,3 p.p 0,69 2,3 p.p
Uwagi: ¢ oznacza udzial sektora niehandlowego w gospodarce, zas Aﬁdci?fj?*EA — $rednie oszacowane réznice

inflacyjne miedzy krajem Europy Srodkowo-Wschodniej a strefa euro w sektorze nichandlowym, bedace nastepstwem

procesu konwergencji realnej.

Tabela 26. Oszacowania efektu Balassy-Samuelsona — model rozszerzony vs model podstawowy

$rednie réznice wielko$¢ efektu wielko$é efektu (BS): wielko$é efektu (BS):
inflacyjne wzgledem (BS): model model rozszerzony bez model rozszerzony z
Kraj strefy euro podstawowy kanaléw absorpcji kanalami absorpcji
Polska 4,0 p.p 1,9 p.p (48%) 2,9 p.p (72%) 3,3 p.p (83%)
Czechy 2,3 p.p 1,6 p.p (76%) 1,9 p.p (81%) 2,2 p.p (94%)
Wegry 6,9 p.p 1,2 p.p (17%) 1,6 p.p (24%) 1,2 p.p (18%)
Stowacja 2,5 p.p 1,9 p.p (76%) 2,5 p.p (99%) 2,3 p.p (92%)

Uwagi: W nawiasie podano udziat efektu Balassy-Samuelsona w réznicach inflacyjnych wzgledem strefy euro. Réznice
inflacyjne obliczone zostaly na podstawie szeregéw deflatoréw wartoséci dodanej z wytaczeniem sekcji rolnictwa, fowiectwa

i le$nictwa oraz rybotdéwstwa.
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Podsumowanie

Podsumowanie

Celem przedstawionego badania bylo okreslenie, jaka cze$¢ réznic inflacyjnych miedzy krajami
Europy Srodkowo-Wschodniej a strefa euro ma charakter systematyczny i jest nastepstwem
procesu konwergencji realnej tych gospodarek. Ze wzgledu na krétkoéé dostepnych szeregéw
czasowych, uniemozliwiajaca zastosowanie analizy kointegracji (niezbednej ze wzgledu na
dlugookresowy charakter zjawiska), zaproponowana zostala nowatorska metoda, wykorzystujaca

techniki makroekonometrii panelowej.

Zgodnie z rezultatami licznych wczesniejszych badan, otrzymano wyniki wskazujace na niepelny
mechanizm transmisji w modelu Balassy-Samuelsona.  Wazna, aczkolwiek zaniedbywang w
dotychczasowych badaniach kwestia jest to, jakie mechanizmy przyczynily sie do niepelnej
transmisji i czy maja one charakter systematyczny, tzn. czy sa nastepstwem charakterystyk
krajowego rynku pracy i produktéw. W celu odpowiedzi na pytanie, czy relatywne ptlace i
marze sg kanalami absorpcji efektu Balassy-Samuelsona, zaproponowano odpowiednie testy.
Ich wyniki wskazuja, iz niepelne przeniesienie wzrostu ptac w sektorze handlowym na place w
sektorze niehandlowym ma miejsce jedynie w przypadku Slowacji. W przypadku Polski i Czech
kanal relatywnych ptac ma charakter wzmacniajacy, zas w przypadku Wegier ksztaltowanie sie
sektorowych ptac wynikalo z innych mechanizméw niz te, opisane przez Balasse i Samuelsona.
Z kolei kanal relatywnych marz ma charakter absorpcyjny w Czechach i na Wegrzech. W
gospodarkach tych reakcja na wzrost ptac w sektorach niehandlowych, nie majacy pokrycia we

wzro$cie produktywnosci, jest bowiem obnizenie marz.

Otrzymane wyniki sugeruja, iz powszechna w literaturze analiza procesu konwergencji nominalnej
bez uwzglednienia ksztaltowania sie relatywnych plac i marz powoduje obciazenie estymacji efektu
Balassy-Samuelsona. W przypadku Polski btad wynosi 1,4 pkt. proc., co oznacza 40-procentowe

niedoszacowanie efektu.

Srednie rézmice inflacyjne miedzy krajami Europy Srodkowo-Wschodniej a strefa euro w
latach 1995-2010, ktére wynikaly z procesu konwergencji realnej, uksztaltowaly sie na poziomie
1,2 pkt. proc. w przypadku Wegier, nieco powyzej 2 pkt. proc. w przypadku Czech i Stowacji
oraz 3,3 pkt. proc. w przypadku Polski. Skala systematycznych dywergencji inflacyjnych byla
zatem poréwnywalna (w przypadku Polski nawet wyzsza) do rzeczywistych réznic w tempie
wzrostu ogélnego poziomu cen wzgledem strefy euro, jakich doswiadczyly tzw. peryferyjne kraje
czlonkowskie w pierwszej dekadzie po akcesji (por. Tabela 1). Tym samym, wyniki badania
sugeruja, iz ryzyko strukturalnego niedopasowania wspolnej polityki pienieznej wzgledem panstw
regionu jest powazne, co negatywnie rzutuje na bilans korzysci i kosztéw ich integracji walutowej

ze strefa euro.
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