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Wstep

Zrbznicowanie realnych stop procentowych w pafstwach unii walutowej, ze
wzgledu na réwno$¢ stép nominalnych, jest skutkiem zréznicowania tempa in-
flacji. Mechanizm ma charakter procykliczny, poniewaz nizsza wzgledem innych
krajow realna stopa procentowa prowadzi do wzrostu aktywnoSci gospodarcze;j
i w konsekwencji zwykle do wzrostu inflacji (jej koniunkturalnego komponentu),
a w rezultacie do dalszego obnizenia realnej stopy procentowej. Pociaga to za
soba wzrost zar6wno nierOwnowagi wewnetrznej, jak i — w wyniku pogorszenia
konkurencyjnoSci gospodarki — zewnetrznej, co stanowi przedmiot tzw. krytyki
Waltersa (1994). Powstate w ten sposOb nierownowagi nie mogg zosta¢ skorygo-
wane poprzez zmian¢ nominalnych kurséw walutowych, w zwiazku z czym cigzar
dostosowan spoczywa na tzw. kanale realnego kursu walutowego. Jego efektyw-
nos¢ zalezy od elastycznoSci krajowych ptac i cen, a wigc w znacznej mierze od
struktury rynku pracy i stopnia zmonopolizowania rynku produktow.
Dotychczasowa historia funkcjonowania strefy euro wskazuje, iz efektywnos¢
kanatu realnego kursu walutowego okazala si¢ ograniczona. Dywergencje infla-
cyjne przyczynily si¢ w przypadku wielu krajow do narastania nierownowag ma-
kroekonomicznych, zaréwno wewnetrznych (niestabilne boomy kredytowe), jak
i zewnetrznych (chroniczne deficyty na rachunkach obrotéw biezacych). W wyni-
ku systematycznie wyzszej w latach 1999-2007 stopy inflacji w Grecji, Portugallii,
Hiszpanii i Irlandii niz Srednio w strefie euro nastapito kilkunastoprocentowe
pogorszenie cenowej konkurencyjnoSci tych gospodarek. Zwickszyto to ekspozy-
cj¢ na szoki zewnetrzne, czego skutki ujawnily si¢ podczas kryzysu finansowego
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w postaci peknig¢cia banki spekulacyjnej na rynku nieruchomosci (Irlandia i Hisz-
pania), kryzysu zadluzenia finanséw publicznych (Grecja, Portugalia i Hiszpania)
oraz kryzysu bankowego (Irlandia). Pomimo spowolnienia gospodarczego (sku-
mulowany spadek PKB w latach 2008-2011 wynio6st 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.

Przyktad peryferyjnych panstw czlonkowskich strefy euro wskazuje, ze nie-
dopasowanie wspolnej polityki pienieznej do potrzeb gospodarki krajowej moze
stanowi¢ powazny koszt integracji walutowej. W przypadku tzw. gospodarek
doganiajacych (catching-up economies) ocena ryzyka nieadekwatno$ci wspolnej
polityki pienieznej powinna w szczegdlnoSci uwzgledniaé skale presji inflacyjne;j
wynikajacej z procesu konwergencji realnej (efekt Balassy-Samuelsona, por. Ba-
lassa 1964; Samuelson 1964) oraz zdolnos$¢ gospodarki do absorpcji tej presji.
Celem badania jest analiza tego ryzyka dla Polski, ktdra podobnie jak dziewigé
innych panstw (Cypr, Czechy, Estonia, Litwa, L.otwa, Malta, Stowacja, Stowenia
i Wegry) przystapita do Unii Europejskiej na prawach kraju z derogacja, a wigc
zostala zobowigzana w Traktacie Akcesyjnym do uczestnictwa w trzecim etapie
Unii Gospodarczej i Walutowej (przyjecia euro). Punktem odniesienia rezultatow
otrzymanych dla Polski sg szacunki dla Stowacji, ktéra przystapita do strefy euro
jako pierwsza sposrod panstw cztonkowskich Unii Europejskiej z Europy Srod-
kowo-Wschodnie;j.

W artykule zaproponowano nowe podejscie do szacowania efektu Balassy-
-Samuelsona, polegajace na zastosowaniu w odniesieniu do pojedynczego kraju
metod ekonometrii panelowej dzigki przestrzennej (sektorowej) dezagregacji
danych. Pozwolito to przezwyciezy¢ problemy zwigzane z efektem krotkiej pro-
by i niska czestotliwoscia szeregdéw dostepnych dla krajéw Europy Srodkowo-
-Wschodniej. Testowano réwniez, czy rynek pracy i rynek produktéw sprzyjaja
absorpcji presji inflacyjnej wynikajacej z procesu doganiania.

Struktura artykutu jest nastepujaca. W czesci pierwszej omdwiono model Ba-
lassy-Samuelsona, w czeSci drugiej — dane, w czeSci trzeciej — metode badania.
Cze$¢ czwarta jest poSwigcona prezentacji wynikow, w tym omoOwieniu oszacowa-
nia skali presji inflacyjnej wynikajacej z procesu konwergencji realnej i efektyw-
nosci potencjalnych mechanizmdw jej absorpcji. Podsumowanie zawiera wnioski
dotyczace ryzyka nieadekwatnoSci polityki pieni¢znej Europejskiego Banku Cen-
tralnego w odniesieniu do gospodarki polskiej.

1. Model Balassy-Samuelsona

Roéznice w tempie zmian ogdlnego indeksu cen migdzy gospodarkami moga
miec charakter niesystematyczny i wynikac z réznic w zakresie: 1) polityk fiskal-
nych i/lub monetarnych, 2) zmian cen regulowanych lub stawek podatkowych,
3) importochionnosci i surowcochionnosci gospodarek, 4) zaawansowania tech-
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nologicznego, a takze z 5) asymetrii egzogenicznych szokéw oraz 6) asymetrycz-
nych reakcji na wspolne szoki. Dwa ostatnie czynniki moga powodowac rdznice
w fazie i/lub amplitudzie cyklu koniunkturalnego, a w konsekwencji w cyklicz-
nym komponencie inflacji. W przypadku r6znic w poziomie rozwoju gospo-
darczego dywergencje inflacyjne majg charakter systematyczny (strukturalny)
i wynikaja, zgodnie z hipoteza Balassy-Samuelsona, z towarzyszacej procesowi
konwergencji realnej dodatkowej presji inflacyjnej wystepujacej w gospodarce
doganiajace;.

W klasycznym modelu Balassy-Samuelsona zakfada si¢, ze gospodarka sktada
si¢ z dwdch sektorow: handlowego i niehandlowego, pomiedzy ktorymi wystepuje
pelna mobilnos¢ sily roboczej, oraz ze przedsigbiorstwa w obu sektorach dziataja
w warunkach konkurencji doskonatej. Przyjmuje si¢ rOwniez, ze tempo wzrostu
produktywnoSci w sektorze handlowym jest wyzsze niz w niehandlowym. W kon-
sekwencji wzrost produktywnosci w sektorze handlowym przekiada si¢ w pelni
na wzrost plac w tym sektorze (wynika to z zatozenia o doskonatej konkurencji),
wzrost plac w sektorze handlowym wywotuje analogiczny wzrost ptac w sekto-
rze niechandlowym (wynika to z zalozenia o doskonalej mobilnosci sity roboczej
pomiedzy sektorami), a wzrost ptac w sektorze niehandlowym, bedacy efektem
wyrOwnywania si¢ ptac w gospodarce, a niemajacy pelnego pokrycia we wzroscie
produktywnos$ci w tym sektorze, przektada si¢ na wzrost cen (wynika to z zatoze-
nia o doskonalej konkurencji, ktére implikuje zerowe marze).

Zakladajac, ze wielkoS¢ produkcji w sektorze handlowym (7) i niehandlowym
(N) mozna opisa¢ za pomocg funkcji Cobba-Douglasa, z warunkow pierwszego
rzedu maksymalizacji zysku przedsigbiorstw mozna wyprowadzi¢ wzor definiujacy
place w sektorze j:

Y
W = a;F; ==, (1)
J
gdzie:
W, — oznacza place,
P; - poziom cen dobr produkowanych w odpowiednich sektorach,
Y; —wielko$¢ produkcji,
L; - naktady sily roboczej,
@; - elastyczno$¢ produkcji wzglgdem pracy, j € {T, N}.
Wynika stad, iz wzrost produktywnosci w danym sektorze (Y;/ L;) w petni przekta-
da si¢ na wzrost piac realnych (W; / P;). Jednoczesnie z rownosci ptac w obydwu
sektorach wynika zalezno§¢ miedzy relatywnym poziomem cen a relatywng pro-

duktywnoScia czynnika pracy miedzy sektorami:
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Dzielac powyzsze wyrazenie przez jego odpowiednik zdefiniowany dla zagra-
nicy (wyr6znionej superskryptem *), otrzymuje si¢ zaleznos$¢ zaktadajaca peina
transmisje réznicy tempa wzrostu relatywnych produktywnoSci w réznice inflacyj-
ne mi¢dzy krajem a zagranica:

. Y7

# ar ﬁ ar _*T
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ktora definiuje klasyczng posta¢ modelu Balassy-Samuelsona. Niepelny mecha-
nizm transmisji moze by¢ rezultatem niespetnienia ktoregokolwiek z zatozefi mo-
delu, w szczegdlnosci dotyczacych rynku pracy i rynku produktéw. Efektywnosé
rynku pracy w absorpcji efektu Balassy-Samuelsona zalezy od stopnia transmisji
wzrostu plac w sektorze handlowym na place w sektorze niehandlowym. Efekt
ten moze by¢ niepeiny ze wzgledu na niedoskonala mobilno$¢ sily roboczej wy-
nikajaca z niezerowych kosztéw migdzysektorowej realokacji sity roboczej oraz
kosztow poszukiwan na rynku pracy. Rdwniez rynek produktéw moze stanowic
mechanizm absorpcji efektu Balassy-Samuelsona.

W warunkach niedoskonatej konkurencji, gdy ceny wyznaczane sg jako narzut
na koszty kraficowe:

Py = MCM,, (4)
gdzie MC; oznacza koszty krancowe, a M; marzg, mozliwa jest czgSciowa neutrali-
zacja efektu wzrostu jednostkowych kosztéw pracy w sektorze niehandlowym przez
zmniejszenie rentownoSci dziatalnosci (marz). Réwnanie (3) nalezy zatem rozsze-

rzy¢ tak, aby uwzglednialo efekt relatywnych ptac oraz relatywnych marz (przy za-
tozeniu proporcjonalnosci kosztéw kraficowych i przecig¢tnych) w kraju i za granica:

Y, +Yr
* aT_ aT *® * *
ﬁ:ﬂz Ly . Lt (%&)(ﬂMN) (5)
ProPr |, Y Yy \Pr W \Mp M7
N G'N—*
Ly 7L
lub prosciej:
p=B+1+Ww+m, (6)
gdzie matle litery oznaczaja logarytmy naturalne,
p=(pn—pr)=(Pn—P1): @)
B=(Inar—Inay)— (Inay — Inay), 8)
[=[(yr=1Ir)= (=)= [07=17) = (yn = IN)], )

W= (wy—wr)— (wy—wr), (10)
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= (my—mg)—(my—mr). (11)

W mySl powyzszego réwnania zmiana relatywnych cen (p) wynika ze
zmian relatywnych produktywnosci (/), relatywnych ptac (W) oraz relatywnych
marz ().

2. Dane

Empiryczne badania efektu Balassy-Samuelsona dla krajow Europy Srodko-
wo-Wschodniej napotykaja barier¢ bardzo krotkich szeregéw czasowych, co
uniemozliwia wykorzystanie metod kointegracji. Dlatego tez w przypadku po-
jedynczych krajow odpowiednie modele byly budowane na przyrostach zmien-
nych (m.in. Cipriani 2001), co ma oczywiste, powazne wady. Inne stosowane
rozwigzanie polega na wykorzystaniu paneli dla grupy krajow (m.in. Egert 2002;
Wagner, Hlouskova 2004; Wagner 2005). Niestety w tym przypadku watpliwosci
budzi przyjmowane zalozenie o homogenicznosci proby (braku zréznicowania
pomiegdzy krajami). Uniemozliwia to takze oszacowanie efektow dla poszczegodl-
nych krajow.

W przedstawianym tutaj badaniu skonstruowano panel, w ktorym roznice
w poziomach cen, wydajnosci pracy, plac i marz zostaty wyznaczone jako rézni-
ce pomigdzy zagregowanym sektorem handlowym (7)) i poszczegllnymi (pod)
sektorami nichandlowymi (Nj,j = 1, ..., J, por. tab. 2) w kraju i w strefie euro. To
pozwolilo na zastosowanie metod makroekonometrii panelowej i jednocze$nie
oszacowanie efektow zaréwno dtugookresowych, jak i krotkookresowych oddziel-
nie dla kazdej z gospodarek.

Wykorzystane w badaniu roczne szeregi czasowe obejmuja okres 1995-2010
(por. tab. 1). Wszystkie dane pochodza z bazy Eurostatu. Podziat sektorowy odpo-
wiada klasyfikacji NACE rev. 1.1 (por. tab. 2). Jedynymi wykluczonymi z analizy
podsektorami sg sekcje A (rolnictwo, fowiectwo, lesnictwo) i B (rybotéwstwo).
Mimo iz zaliczane sa one do handlowych, to zaréwno wielko$¢ ich produke;ji, jak
i ceny sg silnie zalezne od interwencji administracyjnych (na poziomie kraju oraz
Unii Europejskiej) i zdarzen losowych (np. klgsk zywiotowych).

Ze wzgledu na brak danych w przypadku niektérych krajow, w szczegolno-
$ci dotyczacych zatrudnienia oraz zuzycia posredniego, czeS¢ obserwacji musiafa
zosta¢ doszacowana. Przyjeto tu zalozenie o statych w czasie udziatach poszcze-
gblnych panstw w agregatach strefy euro. W ten sposdb odpowiednie szeregi zo-
staly uzupetnione o dwie na og6lng liczb¢ szesnastu obserwacji, co nie powinno
w istotny sposob rzutowac na otrzymane wyniki. W przypadku Irlandii catkowity
brak danych dotyczacych zuzycia poSredniego spowodowal jej pominigcie przy
obliczaniu marz dla strefy euro; stosunkowo niewielki udzial gospodarki irlandz-
kiej w strefie euro (1,9% wartoSci dodanej w 2010 r.) pozwala sadzié, iz przyjete
rozwigzanie nie obcigzylo zbytnio rezultatow.
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3. Metody badawcze

Panelowe testy integracji i kointegracji mozna podzieli¢ na testy pierwszej i dru-
giej generacji. Asymptotyczne wlasnoS$ci wezeéniejszych testow (pierwszej gene-
racji) zostaly wyprowadzone przy zatozeniu przestrzennej niezaleznoSci jedno-
stek w panelu (cross-sectional independence), a wigc braku korelacji jednoczesne;j
sktadnikéw losowych regresji testowej, co pozwala na otrzymanie statystyk te-
stowych o asymptotycznym rozktadzie normalnym. W przypadku paneli makro-
ekonomicznych, w ktdrych wymiar przestrzenny tworza takie jednostki jak kraje,
regiony czy sektory gospodarki, zalozenie to moze jednak nie by¢ spelnione (m.in.
Backus i Kehoe 1992), co prowadzi do znieksztalcenia rozmiaru testow (Banerjee
iin. 2005). Testy drugiej generacji, uwzgledniajace przestrzenne zalezno$ci w pa-
nelu, s3 pozbawione tej wady.

Panelowe testy pierwiastka jednostkowego zaktadajg zaré6wno heterogenicz-
no$¢ (m.in. test Ima, Pesarana, Shina 2003 oraz testy oparte na procedurze Fi-
shera, Maddala, Wu 1999), jak i homogeniczno$¢ (m.in. test Levina, Lina, Chu
1992, 2002) parametru autoregresji procesOw generujacych dane. Pierwsze z nich
maja wyzsza moc w porOwnaniu z tymi opartymi na zalozeniu homogenicznosci
(Im i in. 2003).

Zgodnie z hipoteza zerowa testu Ima, Pesarana i Shina (IPS) wszystkie pro-
cesy generujace dane w panelu zawieraja pierwiastek jednostkowy, co odpowia-
da hipotezie (H: @; — 1 = 0), gdzie ¢; oznacza parametr autoregresji dla po-
szczegOlnych jednostek w panelu (i = 1, ..., N) wobec hipotezy alternatywnej H :
a; -1 < 0 dla co najmniej jednego i (i = 1, ..., N). W przypadku odrzucenia hi-
potezy zerowej wyniki testu nie wskazuja jednak, jak wiele oraz ktore jednostki
w panelu sa generowane przez procesy stacjonarne.

Wartos¢ statystyki testu IPS wyznacza si¢ w procedurze dwustopniowe;.
W pierwszym kroku osobno dla kazdej jednostki w panelu jest szacowana regre-
sja pomocnicza postaci:

I(i
Ay o= api+ (€= 1)y 1+ kzlﬁikAYi,t—k + i (12)

W kroku drugim jest obliczana statystyka IPS jako §rednia arytmetyczna staty-
styk #-Studenta parametrow «; — 1:

N
IPS: N_l_zlt(ai_l)’ (13)
1=
ktorej postac:

gdzie p oznacza warto$¢ oczekiwana, a o odchylenie standardowe statystyki IPS,
ma wraz z N = oo asymptotyczny rozkiad normalny. W przypadku poprawnego
okreslenia rzedu opdznief zmiennej zaleznej (braku autokorelacji skfadnika lo-
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sowego w regresji testowej) test ma bardzo duzg moc nawet przy nieznacznym
wymiarze czasowym panelu (7 = 10).

Maddala i Wu (1999) zaproponowali panelowy test pierwiastka jednostkowego
oparty na procedurze agregacji empirycznego poziomu istotnosci Fishera (1932).
W przeciwienistwie do testu IPS procedura Fishera pozwala na agregacj¢ wyni-
kéw roznego typu testow pierwiastka jednostkowego i stacjonarnoSci. Statystyka
testowa ma postac: N

-2 _leog(pi), (15)

i=

gdzie p; oznacza empiryczny poziom istotnosci danego testu pierwiastka jednost-
kowego lub stacjonarnosci dla poszczeg6lnych jednostek w panelu. Asymptotycz-
nie wraz z T — oo test ma rozktad x? z 2N stopniami swobody. Wyniki symulacji
Monte Carlo (Maddala, Wu 1999) wskazuja, iz w przypadku wystepowania prze-
strzennej korelacji w panelu znieksztalcenie testu Fishera jest mniejsze niz testu
IPS.

Przestrzenne zaleznoSci w panelu w testach drugiej generacji najczesciej przy-
pisuje si¢ czynnikom wspOlnym (common factors). Test IPS skorygowany o prze-
strzenne zalezno$ci w panelu (Pesaran 2003, CIPS) zaktada istnienie tylko jedne-
go czynnika wspolnego. Testy dopuszczajace istnienie wiekszej liczby czynnikdéw
wspolnych (m.in. Moona, Perrona 2004 oraz Bai, Ng 2004) pozwalaja na lepsze
odwzorowanie procesu generujacego dane, ale wymagaja paneli o duzym wymia-
rze zarOwno czasowym, jak i przestrzennym. W teScie CIPS zaktada si¢, ze sktad-
niki resztowe w panelu sg funkcja czynnika wspolnego (f,):

K;
Ay = api+ (= 1)y o1+ kzlﬁikﬂ)’i,t—k + U 4, (16)
Ui = Aifi + Ei v

przy czym ¢; , jest bialym szumem. Do aproksymacji czynnika wspdlnego Pesa-
ran zaproponowal §rednig po jednostkach panelu poziomu oraz pierwszej roznicy
analizowanej zmiennej oraz ich opdznionych wartosci. Regresja pomocnicza testu
CIPS ma zatem nastg¢pujaca postac:

K, K,
Ay o= api+ (4= 1)y o1+ v+ kZoéikA?sz + kzoﬁikAyi,sz +& ., (A7)

- _ N _ _ N
gdzie y,= N 1Zi:1yi,,0razﬂy,:N 1Zi=]Ay,~’t.

Podobnie jak w przypadku testu IPS, statystyka CIPS jest Srednig ze statystyk
t-Studenta parametrow «; — 1 dla poszczeg6lnych jednostek w panelu:

N
CIPS = N~'3 t4_1) (18)
i=1
Statystka CIPS nie jest zbiezna asymptotycznie do zadnego standardowego
rozktadu (wartoéci krytyczne dla roznych wielkoSci panelu podaje Pesaran 2003).
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Panelowe testy kointegracji oparte sg zardwno na metodzie Engle’a-Grangera
(1987), jak i Johansena (1991). Test Pedroniego (1999, 2004) nalezy do pierwszej
grupy i polega na badaniu stopnia zintegrowania reszt z regresji:

Ki
Vit = Boi+ kZ Fkixki,t + € n (19)

gdziey; orazxy, ,(k =1, ..., K) sg zmiennymi zintegrowanymi w stopniu pierwszym
dla kazdej jednostki w panelu. Pedroni (1999) wykazal, iz stopien zintegrowania
reszt ;, , mozna badac testami pierwiastka jednostkowego analogicznymi do te-
stow dla szeregéw czasowych tylko wowczas, gdy spetniona jest restrykcja 5 =
=fro = ... = Bv = B (k = 1, ..., K), a wszystkie zmienne s $ciSle egzogeniczne.
W przeciwnym przypadku standardowe statystyki wymagaja korekty. Z siedmiu
zaproponowanych statystyk testowych cztery zaktadaja homogenicznos$¢ parame-
tru autoregresji skladnikow losowych («;) dla poszczego6lnych jednostek w panelu
-PP,, PP, PP, oraz PPy (panel statistics), a trzy — PG ,, PG, oraz PG 4y pozwa-
laja na zroéznicowanie parametru (mean group statistics).

Wykorzystuje si¢ dwa sposoby eliminacji potencjalnej autokorelacji sktadnika
losowego w regresji testowej — parametryczng i nieparametryczng (por. Pedroni
1999). Pierwsza, zastosowana dla statystyk PP, 1 PG 4pr, polega na wprowadze-
niu op6znien zmiennej zaleznej do panelowego odpowiednika regresji pomocni-
czej testu DF:

I<i
Ag; = (;— )g; 1+ kzlﬁikﬂsi,t—k + Vi (20)

Druga z metod, stosowana w przypadku pozostalych statystyk, wykorzystuje
szacunki dlugookresowej wariancji sktadnika losowego regresji. W przypadku sta-
tystyk grupowych parametry regresji testowej sa estymowane osobno dla kazdej
jednostki w panelu, a nastepnie podlegaja agregacji. Z kolei w przypadku statystyk
panelowych parametry sa estymowane tacznie.

Wyniki symulacji Monte Carlo (por. Pedroni 2004) wskazuja, Ze przy roznej
wielkoS$ci czasowego i przestrzennego wymiaru panelu poszczegodlne statystyki te-
stowe r6znig si¢ znacznie pod wzgledem mocy i rozmiaru testu. W szczegdlnosci,
w przypadku matego wymiaru czasowego panelu (7' < 20), ze wzgledu na obcia-
zenie szacunkow dtugookresowej wariancji i w konsekwencji obcigzenia niepara-
metrycznych statystyk, najwyzsza mocg i najmniejszym znieksztalceniem rozmiaru
testu charakteryzuje si¢ grupowa statystyka ADF:

T
1N . 1N 2 (& -14&,)
PGupr =N "2 3 PGlpp =N"2 3 =1 1’ (21)
=

i=1 1 T 5
02 N 22
(Si z1€i,t—1)
=

gdzie §7 = %Z tT: 1812, , 0znacza wariancj¢ sktadnika losowego rownania (20).
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W przypadku gdy N = 1, statystyka PG 4p jest rownowazna statystyce ADF dla
szeregOw czasowych. Wystandaryzowana statystyka ma asymptotyczny rozktad
normalny (tablice symulacyjnie wyznaczonych wartosci oczekiwanych i wariancji
dla r6znej liczby regresordw i skfadnikow deterministycznych w regresji testowej
podaje Pedroni 1999). Nalezy doda¢, ze grupowa statystyka ADF jest najbardziej
odporna na wystgpowanie zaleznoSci przestrzennych w panelu (por. Wagner, Hlo-
uskova 2010).

Podejscie odmienne od powyzszego polega na testowaniu istotnosci parametru
korekty btedem (7;) w panelowym modelu ECM (por. Westerlund 2007):

Di )4
Ay; = aoi+ 7i(Vie—1— Bxi—1)+ Zla’ljﬂ)’i,z—j"' Zléiiji,t—j"i' & (22)
j= j=
lub

Pi Pi
Ay = o+ YYi—1+ AXi o1+ Zlai]'Ayi,z—j+ Zl%ﬂxi,t—ﬂ' Eip (23)
j= j=

gdZie /11' = —'}’iﬁi.

Zaproponowano cztery statystyki testowe oparte na oszacowaniach parametru
7;» Z czego dwie sg statystykami panelowymi (hipoteza alternatywna zaklada, ze y; =
=7, = ...= 7Yy = 7), a dwie grupowymi. Wyniki eksperymentéw Monte Carlo
(por. Westerlund 2007) wskazuja, iz grupowa statystyka 7 (G,) i jej panelowy
odpowiednik (P,) charakteryzuja si¢ wyzsza moca, mniejszym znieksztalceniem
rozmiaru oraz wigkszg odpornoscig w przypadku wyst¢powania zaleznoSci prze-
strzennych w panelu niz pozostate dwie (grupowa i panelowa statystyka «).

W przypadku statystyk grupowych rownanie (23) jest estymowane oddzielnie
dla kazdej jednostki w panelu, a statystyka jest uSrednieniem statystyk #-Studenta
dla parametru 7;:

N
G.=N1Y 1. (24)
i=1
Statystyke panelowa otrzymuje si¢ w wyniku procedury dwustopniowe;j.
W pierwszym kroku szeregi Ay; ,iy; , sa oczyszczane z autokorelacji i sktadni-
kéw deterministycznych dzieki estymacji ponizszych regresji osobno dla kazdej
jednostki w panelu:

Di Di
Ay; o= B+ Biibi -1+ Zld)ijﬂyi,t—j"i' Zlfpijﬂxi,t—j té&n (25)
j= j=
oraz

Pi N DPi N
Vit = Boi + H{ixi,t—l"f' Zl¢ijﬂyl',t—j+ Zl§0ijﬂxi,z—j+ Vit (26)
j= j=

Na tej podstawie obliczane sg reszty &; ,= Ay; ,— Ay; , oraz ¥, ;= y; ;= Vi 1»
ktére wykorzystuje si¢ w drugim kroku do oszacowania parametréw rOwnania
& = av; + & ,. Statystyka P_rOwna jest statystyce £-Studenta parametru @. Wy-
standaryzowane statystyki G, i P. maja asymptotycznie rozktad N(0, 1).
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Test oparty na metodzie Johansena polega na zastosowaniu metody Fishera do
testu §ladu lub najwigkszej wartosci wtasnej (por. Maddala, Wu 1999). Wyniki sy-
mulacji Monte Carlo wskazuja jednak na znaczne znieksztalcenie rozmiaru testu
w przypadku matego wymiaru czasowego panelu i tym samym tendencje to zbyt
czestego odrzucania prawdziwej hipotezy zerowej (Hanck 2007).

W przypadku skointegrowanych danych panelowych estymator metody naj-
mniejszych kwadratow jest niezgodny (Kao 2000). Z tego wzgledu do szacowania
relacji kointegrujacych dla danych panelowych sa uzywane najczesciej dwa inne
estymatory: panelowy estymator FMOLS (fully-modified ordinary least squares,
por. Phillips, Moon 1999), kt0ry jest rozszerzeniem estymatora FMOLS dla sze-
regéw czasowych (por. Phillips i Hansen 1990) oraz panelowy estymator DOLS
(dynamic ordinary least squares, por. Kao, Chiang 2000 oraz Mark, Sul 2003) opar-
ty na analogicznym estymatorze jednowymiarowym (por. Saikkonen 1991). Oba
estymatory dopuszczaja autokorelacje sktadnika losowego i endogeniczno$¢ re-
gresorOw w relacji kointegrujacej. Asymptotycznie estymatory FMOLS i DOLS
sa rownowazne (Banerjee 1999).

Szacowanie parametrow relacji kointegrujacej za pomocg estymatora FMOLS
odbywa si¢ w dwdch krokach. W pierwszym za pomocg estymatora LSDV (least
squares dummy variable) szacuje si¢ parametry modelu (dla uproszczenia zapisu
wyrozniono tylko dwie zmienne):

L= A X u:
{y” it i=1,.,N. (27)
Xig=Xjg— 1+ &

Zaklada sig, ze skladnik losowy &, = [u;, €| jest stacjonarny, co jest rowno-
znaczne z kointegracja analizowanych zmiennych, oraz ze nie wystepuje kore-
lacja jednoczesna, co jest rOwnowazne zalozeniu o przestrzennej niezaleznoSci
w panelu. Diugookresowa macierz wariancji-kowariancji sktadnika losowego,

Q Q

1, Sl
Q

; , jest wyznaczana ze wzoru:

c.

i

Q= ZF" Y+ Z(F"+Fk) (28)

gdzie Ik = E (E{‘ &7 oznacza macierz autokowariancji rzedu k. Zgodny estymator
dlugookresowe] macierzy wariancji-kowariancji dany jest wzorem:

gdzie I'; jest wazong sumg macierzy autokowariancji oszacowanych przez zasto-
sowanie estymatora jadrowego. Nastgpnie macierz £; jest dekomponowana na

i‘l 1li 0

macierz dolnotrojkatna, L; = i gornotrojkatng L; w taki sposob,

Ly Loy
. A 1 A AL
aby L,y = Q L= (Q QL% . QO 1) Ly =9Q, ¢ {2, 2. Drugi etap procedury

U;E;
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polega na skorygowaniu pierwotnych oszacowan o czynniki otrzymane w pierw-
szym kroku. Ewentualna endogeniczno$¢ regresordéw w relacji kointegrujacej jest
korygowana przez zastosowanie transformacji:

Vit = Vi~ @Axit' (30)
22i
W przypadku Scistej egzogenicznosci regresordéw, a wiec braku korelacji z bie-
zacym, opOznionymi i wyprzedzonymi sktadnikami losowymi w réwnaniu koin-
tegrujacym, dtugookresowa kowariancja ., = 0, co implikuje L,;; = 0, a wigc
Vi = yi- Autokorelacje sktadnika losowego koryguje sie nastepujaco:

7i= Tyt Iy - #(FZ% + ng;‘)- (1)
Loy
Estymator FMOLS jest rownowazny skorygowanemu estymatorowi LSDV:

-1
s~ (3 S -] (2 Zeu-Ri-n- i) @)
i=1t=1 i=1t=1

Statystyka ¢-Studenta dla /3’ ma asymptotyczny rozktad normalny standaryzo-
wany.

Korekty estymatora DOLS ze wzgledu na autokorelacje i endogeniczno$¢ do-
konywane sa w ramach podejScia parametrycznego. W przypadku endogenicz-
nosci regresoréw dlugookresowa kowariancja u;; i €;, = Ax;, (por. wzor (27)) jest
r6zna od zera. Oznacza to, iz sktadnik losowy regresji kointegrujacej mozna za-
pisac nastepujaco:

Ujp = Z 0 pCit—p T &t = Z 5Axtl pt Eir (33)
Pz
Sktadnik losowy réwnania (33) jest ortogonalny wzglegdem Ax;,, (p = P, ...,
0, ..., P). Podstawiajac (33) do relacji kointegrujqcej otrzymujemy:

Yie = @;+ By + Z 0pAxi_p+ € (34)
p=-
Estymator DOLS jest tozsamy z estymatorem LSDV wyjsciowego rownania
r0ZSZerzonego o opc’)inione i przyspieszone pierwsze roznice regresorow:

pPoLs = (Z Z 2y = 2)(2i— ,-)>_1(Z Z Zit = Zi)(Yie = yz>> (35)

n=1t= P+ n=1t= P+
gdzie z;, oznacza wektor regresorOw rownania (34).

Mimo iz estymatory FMOLS i DOLS maja taki sam rozktad asymptotyczny,
w malych prébach obcigzenie pierwszego z nich jest wigksze (por. Kao, Chiang
2000).

Rozszerzenie rownania (27) o efekty czasowe (4,) moze rozwigzaé problem
ewentualnych zaleznoSci przestrzennych w panelu, ale jedynie w przypadku ich
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homogenicznoSci (por. Mark, Sul 2003). W przypadku heterogenicznosci korela-
cji przestrzennej rozwigzaniem moze by¢ wprowadzenie do rownania dla i-tej jed-
nostki opdznienia i wyprzedzenia zroznicowanych regresordw dla j-tych jednostek
G=1,...,i-1,i+1,...,N), czego empiryczna aplikacja wymaga jednak duzego
wymiaru czasowego panelu.

Rozwiazaniem problemu przestrzennych zaleznoSci w panelu moze by¢ row-
niez estymator SUR dla danych skointegrowanych (seemingly unrelated cointegra-
tion regressions, SUCR). Jego zastosowanie pozwala dodatkowo na analiz¢ sily
i kierunku zaleznoSci osobno dla poszczegOlnych jednostek. Estymator SUCR,
analogicznie jak SUR, mozna stosowac jedynie, gdy N < T, i jest on dedykowany
dla przypadkéw, w ktorych wymiar przestrzenny panelu jest znacznie mniejszy niz
wymiar czZasowy.

Punktem wyjScia dla estymatora FMSUR jest system:

{y o=t Bt 1,..., N. (36)
Xig = Xjg—1+ &t

Wykorzystujac korekty ze wzgledu na autokorelacje skfadnikdéw losowych i en-
dogeniczno$¢ regresorow analogicznie jak dla estymatora FMOLS, mozna zapisac
wzOr definiujacy estymator FMSUR (Moon 1999):

A~ T al . 1 T A *
PFMSUR _ (Zlft ;éf/) (Zl;zlggé)?, - T}’I-), (37)
t= 1=

gdzie X = diag(xit>’ }7: = [yikt y}k\ft ],’ Qu.a = SA‘)‘u - QMEQE IQ

cu*

Estymator DSUR (Mark i in. 2005) konstruuje si¢ analogicznie do estymatora
DOLS:

A T-P -1, 17-pP
BDSUR:( Zitgglzt/) ( ZZA);W{), (38)

t=P+1 t=P+1

gdzie z, = diag(zy), ziy = [ Xy Axy_p . Axy 1A% 11 .. Axy 4 p], 9, = [yn yNt].

W badaniu empirycznym do analizy stopnia zintegrowania zmiennych i wy-
stepowania relacji dtugookresowych zostaty uzyte zaréwno testy pierwszej gene-
racji (ze wzgledu na ich popularnos$¢ w literaturze i tym samym poréwnywalno$¢
z wynikami wczesniejszych badan), jak i drugiej (ze wzgledu na ich odporno$¢ na
ewentualny problem przestrzennej korelacji skfadnika losowego). W przypadku
testow pierwiastka jednostkowego byly to test Ima, Pesarana i Shina (IPS), test
ADF oparty na procedurze Fishera (ADF) oraz test IPS skorygowany o prze-
strzenne zaleznoSci w panelu (CIPS). Skointegrowanie zmiennych zostato zbada-
ne na podstawie testu Pedroniego, testu Johansena (Sladu i najwigkszej wartoSci
wlasnej) opartego na procedurze Fishera oraz testu Westerlunda. W przypadku
testow Pedroniego i Westerlunda wybor statystyk testowych sposrod szeregu pro-
ponowanych przez autoré6w byt podyktowany wynikami symulacji Monte Carlo
dla panelu o nieznacznym wymiarze zarOwno czasowym, jak i przestrzennym. Ze
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wzgledu na mniejsze obciazenie w matych probach do estymacji parametrow wek-
tora kointegrujacego zastosowano estymator DOLS, a ewentualny problem prze-
strzennych zaleznoSci w panelu zostat uwzgledniony poprzez rozszerzenie regresji
kointegrujacej o efekty czasowe. Zastosowanie estymatora DSUR pozwolito na
analize sektorowego zroznicowania analizowanych zjawisk.

4. Rezultaty emiryczne

Wyniki panelowych testéw pierwiastka jednostkowego wskazuja, ze relatywne
ceny i produktywnosci sa niestacjonarne (por. tab. 3). Testy pierwszej generacji
jednoznacznie sugerujg ich zintegrowanie w stopniu pierwszym, cho¢ wyniki testu
CIPS moga prowadzi¢ do wniosku, ze logarytm relatywnej produktywnosci dla
Polski jest zintegrowany w stopniu wyzszym. Jednak ze wzgledu na brak przesta-
nek teoretycznych dla zintegrowania produktywnoS$ci w stopniu drugim dalsza
analiza byta prowadzona przy zalozeniu, ze zarowno w przypadku Polski, jak i Sto-
wacji obie zmienne sg zintegrowane w stopniu pierwszym.

Specyfikacja modelu Balassy-Samuelsona jest warunkowa wzgledem spetnie-
nia zalozen dotyczacych funkcjonowania rynku pracy i rynku produktéw. Zatoze-
nie o pelnym wyréwnywaniu si¢ ptac miedzy sektorami mozna uznac za speinione,
jezeli relatywne ptace sg stacjonarne. Z kolei jeSli spetnione jest zatozenie o do-
skonatej konkurencji, relatywne marze powinny by¢ stacjonarne. Wyniki panelo-
wych testow pierwiastka jednostkowego (por. tab. 3) wskazuja, ze relatywne ptace
sg zintegrowane w stopniu pierwszym. W przypadku relatywnych marz rezultaty
nie sg jednoznaczne. Wyniki testu CIPS wskazuja na ich zintegrowanie w stopniu
pierwszym, jednak w przypadku testOw pierwszej generacji na poziomie istotno-
$ci 10% nalezy odrzuci¢ hipotez¢ zerowa o niestacjonarnosci. Biorac jednak pod
uwage mozliwo$¢ znieksztatcenia rozmiaru testéw pierwszej generacji, relatywne
marze nalezy uznaé za zintegrowane w stopniu pierwszym. Wynika z tego, ze za-
rowno w przypadku Polski, jak i Stowacji zalozenia modelu klasycznego nie sa
spetnione. W zwigzku z tym wtaSciwym narze¢dziem do oszacowania efektu Balas-
sy-Samuelsona powinien by¢ model rozszerzony o ksztattowanie si¢ relatywnych
plac i marz (por. wzor (5)).

Panelowe testy kointegracji (por. tab. 4) potwierdzily istnienie dtugookresowe;j
relacji miedzy relatywnymi cenami, produktywnoScia, ptacami i marzami. Testy
Johansena sugeruja jednak istnienie wigcej niz jednego wektora kointegrujacego,
co moze by¢ efektem znieksztalcenia rozmiaru testu i tendencji do zbyt czestego
odrzucania prawdziwe] hipotezy zerowej. Jesli jednak wyniki testu prawidtowo
wskazujg na liczbg wektoréw kointegrujacych, oszacowania parametrow relacji
kointegrujacej uzyskane przy zastosowaniu procedury Engle’a-Grangera beda
kombinacja liniowa (o nieznanych parametrach) wektoréw kointegrujacych.
W zwiazku z tym interpretacje ekonomiczng parametrow dtugookresowych nalezy
traktowac z pewna 0stroznoscia.
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Model korekty bigdem (ECM) odpowiadajacy rozszerzonej hipotezie Balassy-
-Samuelsona mozna zapisa¢ nastepujaco:

Aﬁj,z = B()-I- Blﬂij,t_‘_ BQAW]";‘{‘ [)’3An~1j,t+ (39)
+ 7<ﬁj,t—1_ 50— ;lj_ jt_ 5lij,l‘—1_ 52wj,t—1_53ﬁ/lj,t—1> +u]'+ €j[.

W przypadku obydwu analizowanych krajow oszacowania parametréw kwan-
tyfikujacych site dostosowan do trajektorii dtugookresowych (7) sa ujemne i sta-
tystycznie istotne (por. tab. 5). Potwierdza to zatem dziatanie mechanizmu ko-
rekty bledem, na co wskazywaly wcze$niej testy kointegracji panelowej. Zaréwno
krotko- (f5)), jak i dtugookresowe (0;) elastycznoSci relatywnych cen wzgledem
relatywnych produktywnosci sg istotnie rdézne od zera, co stanowi potwierdze-
nie hipotezy Balassy-Samuelsona. Istotnie rézne od zera sa réwniez krotko- (5,
B5) i dlugookresowe (0,, 03) elastycznosci relatywnych cen wzgledem relatywnych
plac i marz. Zalezno$¢ migdzy relatywnymi cenami a relatywng produktywnoscia,
opisana klasyczng hipoteza Balassy-Samuelsona, jest zatem modyfikowana przez
ksztattowanie sie relatywnych marz i plac, przy czym funkcjonowanie rynku pracy
i rynku produktéw moze przyczyniac si¢ zar6wno do absorpcji, jak i wzmocnienia
presji inflacyjnej wynikajacej z procesu konwergencji realne;.

Weryfikacja hipotezy, ze rynek pracy jest kanalem absorpcji presji inflacyjnej
wynikajacej z procesu doganiania wymaga stwierdzenia, czy: 1) istnieje diugo-
okresowa zalezno$§¢ miedzy ptacami w sektorze handlowym a ptacami w sekto-
rze nichandlowym (testy kointegracji), 2) kierunek zaleznoSci biegnie od ptac
w sektorze handlowym do ptac w sektorze niechandlowym (testy przyczynowosci),
3) przetozenie zmian plac jest niepetne, a wigc dtugookresowa elastycznos¢ jest
istotnie mniejsza od jednoSci (test zasadnoSci restrykcji nalozonych na wektor
kointegrujacy). Jesli opisany powyzszymi warunkami mechanizm niepeinego wy-
rOwnywania si¢ ptac jest silniejszy w gospodarce rozwijajacej si¢ niz rozwinigtej, to
wowczas rynek pracy mozna uznac za kanat absorpcji efektu Balassy-Samuelsona.
Powyzsze warunki dotycza zatem ptac w ujeciu relatywnym, a wiec roznicy miedzy
szeregiem plac w sektorze i w kraju i za granica, W;

Wyniki panelowych testéw pierwiastka jednostkowego dotyczace rdézni-
cy migdzy placami w sektorach niehandlowych w krajach Europy Srodkowo-
-Wschodniej i strefie euro (zmienna wy ) jednoznacznie wskazujg na zintegrowa-
nie w stopniu pierwszym (por. tab. 6). Wyniki testu ADF dla sektora handlowego
(zmienna wt) wskazuja na niestacjonarno$¢ szeregéw, cho¢ w przypadku Pol-
ski brak jest podstaw do odrzucenia hipotezy o niestacjonarno$ci pierwszych
przyrostow (por. tab. 7). Jednak ze wzgledoéw analogicznych do wcze$niej wspo-
mnianych relatywne ptace w sektorze handlowym zostaly potraktowane jako
zmienne I(1).

Wyniki testow kointegracji (por. tab. 8) dowodza, iz we wszystkich przypad-
kach istnieje dlugookresowa relacja mi¢dzy relatywnymi pfacami w sektorze han-
dlowym i sektorach niehandlowych. Do okreslenia kierunku przyczynowosci za-
stosowano testy, dla ktorych role regresji odgrywal model:
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AWN“ = ao + 7<WNN7] — 50— ;l]— ;lt_ 51147];71) + Boﬂth + Ll]+ Ejt' (40)

Zmiany ptac w sektorze handlowym sa dtugookresowa przyczyna zmian ptac
w sektorze niehandlowym, jezeli sa stabo egzogeniczne, czyli jezeli odrzucona
zostanie hipoteza zerowa o nieistotnosci sktadnika korekty biedem (y = 0). Przy-
czynowo$¢ przebiega w odwrotnym kierunku, jesli analogiczna hipoteza zerowa
zostanie odrzucona w modelu sfromutowanym dla ptac w sektorze handlowym
(v =0).

Wyniki testow (por. tab. 9) prowadza do konkluzji, iz w przypadku obu analizo-
wanych krajow zmiany ptac w sektorze handlowym sa w dtugim okresie przyczyng
zmian ptac w sektorze niehandlowym, a przyczynowos$¢ odwrotna nie wystepuje.

W przypadku obu krajéw diugookresowe elastycznosci ptac w sektorach nie-
handlowych wzgledem ptac w sektorze handlowym (por. tab. 10) sg istotnie r6zne
od jednoSci, co jest zgodne z wynikami testow integracji relatywnych ptac (por.
tab. 3). Jednak w przypadku Stowacji wystepuje niepelne przeniesienie wzrostu
ptac w sektorze handlowym na ptace w sektorze nichandlowym (diugookresowa
elastycznos¢ jest istotnie mniejsza od jednoSci), co wskazuje na absorpcyjny cha-
rakter rynku pracy wzgledem efektu Balassy-Samuelsona w tym kraju. Natomiast
w przypadku Polski nastepuje nie tylko sektorowe wyréwnanie ptac, lecz rowniez
»przestrzelenie”, o czym Swiadczy dtugookresowa elastyczno$¢ istotnie wicksza
od jednoSci. Funkcjonowanie rynku pracy w Polsce w okresie badania wzmacniato
zatem efekt Balassy-Samuelsona.

Interesujaca kwestiag w konteksScie otrzymanych wynikow jest efektywnos¢ ka-
natu relatywnych ptac w poszczegdlnych sektorach gospodarki. W tym celu zostat
zastosowany estymator DSUR (por. tab. 11). Odrzucenie hipotezy zerowej testow
kointegracji panelowej wskazuje na istnienie dtugookresowej relacji w przypadku
przynajmniej czgSci jednostek w panelu, niekoniecznie za$ wszystkich. Fakt ten
ttumaczy brak przyczynowosci dlugookresowej w jakimkolwiek kierunku, a tym
samym brak kointegracji w przypadku niektérych sektorow. W wigkszoSci przy-
padkéw mamy jednak do czynienia z przyczynowoScia przynajmniej w jednym
kierunku.

Wyniki estymacji modeli SUR wskazuja na heterogeniczno$¢ analizowanych
gospodarek ze wzgledu na efektywnos¢ poszczegdlnych sektoréw w akomodacji
efektu Balassy-Samuelsona. W Polsce rynek pracy miat absorpcyjny charakter
jedynie w przypadku ustug nierynkowych, a wigc tzw. sektora budzetowego (poza
stuzba zdrowia), w szczegdlnosci w administracji publicznej i obronie narodowej
(sekcja L). Z kolei w przypadku Stowacji jedynymi sektorami, w ktérych nastepo-
walo ,,przestrzelenie” wzrostu ptac w stosunku do sektora handlowego, byty gor-
nictwo i kopalnictwo (sekcja C) oraz administracja publiczna i obrona narodowa.

Warunki, ktérych spetnienie mozna interpretowac jako potwierdzenie akomo-
dacyjnego charakteru kanatu rynku produktéw wzgledem efektu Balassy-Samu-
elsona, sa analogiczne jak w przypadku rynku pracy. Rynek produktéw odgrywa
w gospodarce role kanatu ostabiajacego presj¢ inflacyjna wynikajacg z procesu
doganiania, jezeli wzrost plac w sektorach niehandlowych, niemajacy pokrycia
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we wzroscie produktywnosci, nie znajduje petnego odzwierciedlenia we wzroscie
cen wskutek zmniejszenia marz. Istnieje zatem dtugookresowa zaleznos$¢ migdzy
ptacami w sektorach niehandlowych a marzami; kierunek zaleznoSci biegnie od
plac do marz, a elastyczno$¢ marz wzgledem plac jest ujemna.

Wyniki panelowych testow pierwiastka jednostkowego wskazujg na zintegrowa-
nie w stopniu pierwszym rdznicy marz w sektorach niechandlowych mig¢dzy krajami
Europy Srodkowo-Wschodniej a strefg euro (por. tab. 12), podobnie jak roznicy ptac
(por. tab. 7). Z kolei w wyniki testow kointegracji (por. tab. 13) w przypadku tego
zestawu zmiennych nie sg jednoznaczne — testy pierwszej generacji sugeruja wyste-
powanie relacji dtugookresowej, jednak zaréwno w przypadku Polski, jak i Stowacji
test Westerlunda wskazuje na brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej o braku
kointegracji. W zwiagzku z mozliwym znieksztatceniem rozmiaru testu IPS i ADF
opartego na procedurze Fishera w obliczu zaleznoSci przestrzennych w panelu, od-
rzucenie hipotezy zerowej moze prowadzi¢ do bigdu pierwszego rodzaju. Rezultaty
estymacji parametréw relacji dlugookresowej stanowia potwierdzenie wynikow testu
Westerlunda. W przypadku Polski i Stowacji nie istnieje zatem dtugookresowa zalez-
no$¢ miedzy marzami a ptacami w sektorach niehandlowych.

Otrzymane wyniki wskazuja, iz w latach 1995-2010 efekt Balassy-Samuelsona
wyniost Srednio 3,3 pkt. proc. w przypadku Polski, przy czym ok. 0,4 pkt. proc.
wynikato ze wzmacniajacego oddziatywania rynku pracy. W przypadku Stowacji
efekt byt nizszy — na poziomie 2,3 pkt. proc., a rynek pracy byt odpowiedzialny za
absorpcje ok. 0,2 pkt. proc. presji inflacyjne;j.

Poréwnanie wielkoSci efektow obliczonych na podstawie modelu podstawowego
i rozszerzonego (por. tab. 14) wskazuje, iz powszechnie wykorzystywany w litera-
turze model podstawowy prowadzi do obcigzenia wynikdw estymacji, ktore wyni-
ka z dwdch Zrodet. Po pierwsze, nieuwzglednienie odmiennego od postulowanego
przez teori¢ ksztaltowania si¢ relatywnych plac i marz zaniza oszacowanie elastycz-
nosci relatywnych cen wzgledem relatywnej produktywnosci. Po drugie, efekt obli-
czony na podstawie modelu podstawowego nie uwzglednia wptywu tych kanatow,
gdy stanowig one element mechanizmu Balassy-Samuelsona. W szczegdlnosci pro-
blem ten jest widoczny w przypadku Polski, poniewaz oszacowanie elastycznoSci
w modelu rozszerzonym jest znacznie wyzsze, a zaden z potencjalnych kanaiow
absorpcji efektu Balassy-Samuelsona nie sprzyjat w okresie badania ograniczeniu
presji inflacyjnej wynikajacej z procesu doganiania. Dla Polski niedoszacowanie
efektu Balassy-Samuelsona w modelu podstawowym wynosi ok. 1,4 pkt. proc.

Whioski

Rezultaty empiryczne potwierdzajg wystgpowanie efektu Balassy-Samuelsona
zaréwno w odniesieniu do gospodarki Polski, jak i Stowacji. Wyniki otrzymane
na podstawie powszechnie stosowanego modelu podstawowego wskazuja na
podobng skale zajwiska w obu gospodarkach (ok. 1,9 pkt. proc.). Zastosowanie
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modelu rozszerzonego — wlasciwego ze wzgledu na niespetnienie w przypadku
obu krajow zalozen klasycznej hipotezy Balassy-Samuelsona — ujawnito jednak
ich zréznicowanie w tym zakresie. Srednio w latach 1995-2010 presja inflacyjna
wynikajaca z procesu doganiania wyniosta w przypaku Polski 3,3 pkt. proc. —o 1
pkt. proc. wigcej niz w przypadku Stowacji. W duzym stopniu r6znica ta wynika-
ta z odmiennego funkcjonowania w obu gospodarkach rynku pracy. Otrzymane
wyniki dowodza, ze w przypadku Stowacji przeniesienie wzrostu plac w sektorze
handlowym na ptace w sektorze nichandlowym byto niepelne i tym samym rynek
pracy stanowit kanat absorpcji efektu Balassy-Samuelsona. Z kolei w przypadku
Polski nastepowato nie tylko sektorowe wyrdwnanie plac, ale rbwniez ,,przestrze-
lenie”, o czym $wiadczy dtugookresowa elastyczno$¢ istotnie wigksza od jednosci.
Tym samym rynek pracy w Polsce wzmacnial presje inflacyjng wynikajaca z pro-
cesu doganiania. W obu krajach funkcjonowanie rynku produktdéw nie wpltywato
na sif¢ efektu Balassy-Samuelsona.

Skala systematycznych roznic inflacyjnych wzgledem strefy euro byta w przy-
padku gospodarki polskiej wyzsza od rzeczywistych roznic, jakich do§wiadczyly
tzw. peryferyjne kraje czlonkowskie w okresie narastania nierownowag makro-
ekonomicznych (w latach 1999-2007 r6znice inflacyjne wzgledem Sredniej dla
strefy euro wyniosty rocznie 1,2 pkt. proc. w przypadku Grecji, 2 pkt. proc. w przy-
padku Irlandii, 1,8 pkt. proc. w przypadku Hiszpanii, 1,1 pkt. proc. w przypadku
Portugalii). Wydaje si¢ zatem, ze ryzyko strukturalnego niedopasowania wspolne;j
polityki pienigznej wzgledem gospodarki polskiej jest powazne, co negatywnie
rzutuje na bilans korzySci i kosztéw integracji walutowej ze strefg euro.

Tekst wplynal: 20 lutego 2014 r.
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Aneks

Tabela 1
Symbole i definicje zmiennych

Zmienna Definicja
p§< Deflator wartoSci dodane;j
lf Wydajnos¢ pracy (wartos¢ dodana na jednego zatrudnionego)
wf Ptace przecigtne (wynagrodzenie na jednego zatrudnionego)

mf Marza (réznica wartoSci sprzedazy i kosztéw zmiennych)

Rdéznica migdzy relatywnym poziomem cen w kraju i stre-

ﬁjf@lisf,_p?)_(p%_p%) fie euro

Réznica migdzy relatywnym poziomem produktywnosci
w gospodarce krajowe;j i strefie euro

= (- 1) - (@ - 15y

Roéznica migdzy relatywnym poziomem plac w gospodarce
krajowej i strefie euro

7= 0oy ) - o)

Roéznica migdzy relatywnym poziomem marz (sektory
m; = (mf, — m¥) — (mf! - m’*) | nichandlowe i sektor handlowy) w gospodarce krajowej
istrefie euro

Uwagi: Wszystkie zmienne sg wyrazone w logarytmach naturalnych. Subskryptj oznacza sektor. Superskrypt
K oznacza kraj, natomiast EA — strefg euro.

Tabela 2

Sektory handlowe i niehandlowe

Klasyfikacja sektorowa wg NACE rev. 1.1
Sektor handlowy Podsektory niehandlowe
Gornictwo i kopalnictwo (C)
Zaopatrywanie w energi¢ elektryczna, gaz i wodg (E)

Budownictwo (F)

Handel hurtowy i detaliczny; naprawa pojazdéw mechanicznych, moto-
cykli oraz artykuldéw uzytku osobistego i domowego (G)

Hotele i restauracje (H)

Transport, gospodarka magazynowa i faczno$¢ (I)

Przetworstwo

przemystowe (D) Posrednictwo finansowe (J)

Obstuga nieruchomosci, wynajem i prowadzenie dziatalnoSci gospodar-
czej (K)

Administracja publiczna i obrona narodowa; obowiazkowe ubezpiecze-
nia spoteczne (L)

Edukacja (M)

Ochrona zdrowia i opieka spofeczna (N)

Pozostala dziatalno$¢ ustugowa komunalna, spofeczna i indywidualna (O)
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Tabela 3
Wyniki panelowych testow integracji

. ADF
Zmienna IPS (procedura Fishera) CIPS
Polska
P 1,15 28,29 -1,53
AB; —2,71%%* 41,61+ -3,07%*
[, 1,45 19,07 1,41
N, —2,08%%* 45 454+ -1,99
Wi 0,15 24,26 -1,43
AW, ~7,70%** 97,92%** -2,57*
", 0,96 33,78* ~1,70
Ny, 5,63+ 75,03+ -2,32*
Stowacja
P 1,90 10,13 -1,10
Iy —8,17++* 101,80%** -3,15%*
I 1,07 21,05 1,63
A, -10,99*** 135,31%#* 2,44
Wi 0,24 21,59 0,61
AW, 9,35+ 116,37+ -3,13%*
", ~1,43* 34,20% -2,02
Ny -3,76%+* 54,58+ -2,35*

Uwagi: Do testowania zmiennych wyrazajacych poziomy wielkoSci zostala uzyta wersja testu ze statg i tren-
dem deterministycznym, a w przypadku przyrostow — wersja ze stala. Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono

jako ***, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie 0,10 jako *.
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Tabela 4
Wyniki panelowych testéw kointegracji
Kraj Polska Stowacja
Zmienne Iij’ " li’ g Djo ] Ix; ]ij’ ’ li’ ’ Pjo ! jt
Wi s M ¢ Wi s M ¢
Test Pedroniego
PG 4pp 287 | e | 180 | 605v
Test Johansena (procedura Fishera)
(1) test §ladu
r=0 241,60%** 44, 14%** 207,20%** 60,42%**
r<i 108,20%** 31,94 84,84 11,82
r<? 43,91%** - 28,10 -
r<3 25,94 - 19,99 -
Test najwickszej wartosci wlasnej
r=0 193,10%** 38,52% % 178,40%** 60,42%**
r<i 90,90%** 31,94 79,86%** 11,82
r<2 41,18** - 26,12 -
r<3 25,94 - 19,99 _
Test Westerlunda
; -8,34** —13,35%** 5,27 -9,70%
P, —7,99%** =27,11%** —-6,43%* —13,99%**

Uwagi: Wyniki testu Westerlunda otrzymano na podstawie procedury xtwest zawartej w programie STATA
(por. Persyn 2008). Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako ***, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie
0,10 jako *.
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Tabela 5
Wyniki estymacji parametréow modelu Balassy-Samuelsona
Kraj oy 0, 03 B, 5, By 7 R
Wersja rozszerzona
Polska 0,73*** | 0,59%** | 1,07*** | 0,56*** | 0,51*** | 1,02*** |-0,45*** | 0,60
Stowacja | 0,77*** | 0,85*** | 1,04*** | 0,65%** | 0,64*** | 0,89*** |-0,35%** | 0,71
Wersja klasyczna
Polska 0,47%** - - 0,11%** - - -0,26***| 0,33
Stowacja | 0,60*** - - 0,29%** - - -0,18*** 1 0,33

Uwagi: R? oznacza wewnatrzgrupowy skorygowany wspotczynnik determinacji. Istotnosé na poziomie 0,01
oznaczono ***, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie 0,10 *.

Tabela 6

Wyniki panelowych testéw integracji zmiennej “‘;N,-

Zmienna IPS (procedﬁxl]rz)ll;ishera) CIPS
Polska
WN,' -1,14 31,62 -1,94
AWNI —3,48%** 51,86*** =2,77*
Stowacja
w N, 1,30 24,09 -1,99
AWN, —6,73%** 85,04%** =3,57**

Uwagi: Do testowania zmiennych wyrazajacych poziomy wielkoSci zostala uzyta wersja testu ze statg i tren-
dem deterministycznym, zas w przypadku przyrostow — wersja ze stala. Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono
jako ***, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie 0,10 jako *.
Tabela 7
Wyniki testu ADF dla zmiennej wy

Kraj Polska Stowacja
Wy -2,63 -2,37
Awy 2,52 —4,06**

Uwagi: Do testowania zmiennych wyrazajacych poziomy wielkosci zostala uzyta wersja testu ze statq i tren-
dem deterministycznym, za§ w przypadku przyrostow — wersja ze stala. Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono
jako ***, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie 0,10 jako *.
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Tabela 8
Test efektywnoSci kanalu relatywnych plac (1): test kointegracji
Kraj | Polska | Stowacja
Test Pedroniego
PG 4pp | 1,98%%* | 2,17+
Test Johansena (procedura Fishera)
Test sladu
r=0 62,67%** 77,04%*
r<1 25,82 17,32
Test najwickszej wartoSci wiasnej
r= 60,39*** 80,62%**
r<i 25,82 17,32
Test Westerlunda
G, —11,56*** -10,55%*
P, —14,18%%* ~12,50%**

Uwagi: Wyniki testu Westerlunda otrzymano na podstawie procedury xtwest zaimplementowanej w progra-

mie STATA (por. Persyn 2008). Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako

a na poziomie 0,10 jako *.

Tabela 9

Test efektywnos$ci kanalu relatywnych plac (2):
test przyczynowosci

s

, na poziomie 0,05 jako **,

Kraj 7 7’
Polska —0,23%%* 0,03
Stowacja -0,30%** -0,05

Uwagi: Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako ***, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie 0,10 jako *.

Tabela 10

Test efektywnoSci kanalu relatywnych ptac (3):
oszacowania dlugo- i krotkookresowej elastycznoSci

Krai Elastycznos¢ Hj: elastyczno$¢ Elastyczno$¢
J dlugookresowa dlugookresowa = 1 krotkookresowa
Polska 1,18%%* 21,3%%* 0,847
Stowacja 0,86 9,697 0,55%%*

Uwagi: Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako

EE

, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie 0,10 jako *.
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Tabela 11
Efektywnos$¢ kanalu relatywnych plac — dezagregacja sektorowa

Kraj Polska Stowacja

Sektor elastycznos¢ kierunek elastycznosé kierunek

dtugookresowa przyczynowosci dlugookresowa przyczynowosci
C 1,29%** T=N 1,41%%* T>N
E 1,79%** T=N 0,59%** ToN
F 1,01%** T=N 0,58%%* T>N
G 1,42%** T=N 0,85 T=N
H 1,40%** T=N 0,74+ TN
I 1,23%** T=N 1,11%%* ToN
J 1,34%** T=N 0,83 % T=N
K 1,39%** T=N 0,81+ ToN
L 0,10* T=N 1,29%x* T=N
M 0,89%** Brak 0,723+ T—N
N 1,28%** Brak 0,75% %% T=N
(@) 0,46%** T=N 0,88%** ToN

Uwagi: Kierunek przyczynowosci dfugookresowej w poszczeg6lnych sektorach zostal okreslony na podsta-
wie oszacowan modelu ECM. Zwrot strzatki oznacza kierunek przyczynowosci, przy czym przyczynowos¢
w obu kierunkach oznaczono jako <. Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako ***, na poziomie 0,05
jako **, a na poziomie 0,10 jako *.

Tabela 12

Wyniki panelowych testow integracji zmiennej m FFC_EA

. ADF
Zmienna IPS (procedura Fishera) CIPS
m&f-EA -1,25 34,7% -1,94
AmBLEA —5,597% %% 71,57%%* -2,93%*
Vjt
mf\j,{f-EA -0,91 26,14 -2,05
Am§KEA —7,57%%* 93,32%** -2,72*%
Vit

Uwagi: Do testowania zmiennych wyrazajacych poziomy wielkoSci zostata uzyta wersja testu ze stata i tren-
dem deterministycznym, za§ w przypadku przyrostow — wersja ze stala. Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono
jako ***, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie 0,10 jako *.
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Test efektywnoSci kanalu relatywnych marz (1): test kointegracji

Kraj | Polska | Stowacja
Test Pedroniego
PG 4pp | 1,77+ | _5,65%%*
Test Johansena (procedura Fishera)
Test §ladu
r=0 56,88%*** 41,35
r<l 35,65% 29,63
Test najwickszej wartosci wiasnej
r= 51,89%** 37,89**
r<1 35,65* 29,63
Test Westerlunda
G, -2,93 -5,45
P, -5,84 4,54

Uwagi: Wyniki testu Westerlunda otrzymano na podstawie procedury xtwest zawartej w programie STATA

(por. Persyn 2008) . Istotno$¢ na poziomie 0,01 oznaczono jako

0,10 jako *.

Tabela 14

sk ok

, na poziomie 0,05 jako **, a na poziomie

Oszacowania efektu Balassy-Samuelsona — model rozszerzony a model podstawowy

$rednie roznice Wielkos$¢ efektu | Wielkos¢ efektu
inflacii (BS): model (BS): model WiglkoS¢ efektu
Kraj wzel demjs trefy rozszerzony rozszerzony (BS): model
& Qeuro bez kanatow z kanatami podstawowy
absorpcji absorpcji
Polska 4,0 p.p- 2,9 p.p- (72%) 3,3 p.p- (83%) 1,9 p.p. (48%)
Stowacja 25p.p. 2,5 p-p- (99%) 2,3 p.p. (92%) 1,9 p.p. (76%)

Uwagi: W nawiasie podano udzial efektu Balassy-Samuelsona w réznicach inflacji wzglg¢dem strefy euro.
Roznice inflacji zostaly obliczone na podstawie szeregdw deflatoréw wartosci dodanej z wytaczeniem sekcji
rolnictwa, towiectwa i leSnictwa oraz rybotowstwa.
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EFEKT BALASSY-SAMUELSONA
I MECHANIZMY JEGO ABSORPCJI

Streszczenie

Efekt Balassy-Samuelsona i efektywnoS¢ potencjalnych kanatéw jego absorpcji wyma-
gaja poglebionych analiz, w szczegdlnosdci w odniesieniu do tzw. krajow doganiajacych,
ktore w perspektywie przystapia do unii walutowej. Analiza przeprowadzona w artykule
pozwolita ocenic skale presji inflacyjnej wynikajacej z procesu konwergencji realnej i na
tej podstawie sformutowac wnioski dotyczace ryzyka nieadekwatnoSci polityki pienigznej
Europejskiego Banku Centralnego w odniesieniu do gospodarki polskiej. Wyniki analizy
wskazuja, ze systematyczna dywergencja inflacyjna moze stanowi¢ powazny koszt w przy-
padku akcesji Polski do strefy euro. Jej skala w przypadku Polski byta bowiem wyzsza niz
w przypadku peryferyjnych panstw cztonkowskich w pierwszej dekadzie funkcjonowania
strefy euro. Co wigcej, presja inflacyjna wynikajaca z procesu doganiania byla w Polsce
wzmacniana przez funkcjonowanie rynku pracy. Otrzymane rezultaty wskazuja na to, ze
nieuwzglednienie w specyfikacji modelu Balassy-Samuelsona wptywu rynku pracy i rynku
produktéw moze prowadzi¢ do bigdnych wnioskow.

Stowa kluczowe: efekt Balassy-Samuelsona, unia monetarna, konwergencja realna, in-
flacja, strefa euro

THE BALASSA-SAMUELSON EFFECT
AND THE MECHANISMS OF ITS ABSORPTION

Abstract

The Balassa-Samuelson effect and the effectiveness of the potential channels of its
absorption require deeper research, especially with regard to the catching-up prospective
members of the euro area. The analysis presented in the paper allows to assess the magni-
tude of inflationary pressure resulting from the real convergence process and, hence, the
risk of inadequacy of the common monetary policy with respect to the Polish economy.
The results suggest that the systematic inflation differentials can constitute a considerable
cost in the case of Poland’s accession to the euro area, since their estimated magnitude
is higher than in the case of the peripheral member countries in the first decade of the
functioning of the euro area. Moreover, inflationary pressure in Poland resulting from the
catching-up process was reinforced in the sample period by the functioning of the domes-
tic labour market. The analysis indicates that ignoring the influence of labour and product
markets in the specification of the Balassa-Samuelson model can lead to biased results.

Key words: Balassa-Samuelson effect, monetary union, real convergence, inflation, euro
area
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IDPDEKT BAJIACCBI-CAMYJJIbCOHA
N MEXAHUW3MBI ET'O ABCOPBIIUN

Pe3wme

D¢ dexr baracce-Camyanbcona u 3¢ (peKTHBHOCTh NOTEHIIMAIBHBIX KaHATIOB €ro abcopo-
UK TpeOyIoT yITyOIeHHOTO aHallu3a, 0COOCHHO JUIS TaK Ha3bIBa€MbIX JOTOHSIONIUX CTPaH,
KOTOpBIE€ B MEPCIEKTUBE BCTYIST B BAJIOTHBIN COI03. AHANIU3, MPOBEACHHBIN B CTaThe, MO-
3BOJIMJI OLEHUTH MacIITaObl HHQIAIMOHHOTO HaXKKMMa, BHITEKAIOLIET0 U3 MpoLiecca peaabHoN
KOHBEPTeHIMH M Ha 9TOM OCHOBAHMH C(hOpMyIHpOBaTh BEIBOJIBI, KACAOIINECS PHUCKA HealeK-
BaTHOCTH JICHEXKHOH monuTHkH EBponeiickoro LieHTpoOaHka OTHOCHTENEHO MONBCKOH SKOHO-
MUKH. Pe3ynbTaTsl aHanmm3a yKas3bIBalOT, YTO CHCTEMaTHdecKas HH(IAHOHHAS JUBEPTeHIHs
MOXKET BBI3BaTh CEPbe3HbIC M3IEPKKH IpHU BeTyIuieHun [lonpmu B 30Hy eBpo. Ee macmta0s
B ciaydae ITonpimu 661H Gonee BHICOKMMH, YeM B cilydae mepudepuilHbIX rocyaapcTB-uiie-
HOB BO BpeMsI IIEpBOH JieKabl (PyHKIMOHHUPOBAHHUS 30HEI €Bpo. boiee Toro, MHQIAMOHHBIH
Ha)XKUM, BBITEKAIOIUI U3 IIPOLEcca COKpPALIEHUs pa3pblBa MEXAY CTpaHaMu, yCyryomsuics
yIepOHbIM (yHKIHOHIPOBAaHUEM MOJNBCKOTO PBIHKA TpyaAa. [lomydeHHBIE pe3ynabTaThl yKa-
3BIBAIOT, UTO abcTparupoBaHue B Mofenu bamaccel-CaMyanbcoHa OT BIUSHUS PhIHKA TPyZAa
U PBIHKA TIPOTYKTOB MOXKET BECTU K OITMOOYHBIM BBIBOZIAM.

Kanrouesnbie cioBa: addext banaccs-CamyaabpcoHa, BATIOTHBI CO03, peabHas KOHBEPIeH-
uust, “HQISAIKS, 30Ha €BpO



