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Streszczenie: W artykule poddano analizie ekonometrycznej zmienne
iloSciowe zwigzane z rynkiem nieruchomosci w Polsce. Autor rozpatruje
zaleznosci wystepujace na rynku mieszkaniowym wykorzystujac test
przyczynowosci w sensie Grangera. Rezultatem przeprowadzonej analizy jest
okreslenie zalezno$ci pomigdzy cenami na rynku nieruchomosci i stanem
koniunktury gospodarczej oraz zdolnoscia kredytowa nabywcow. Wyniki
badan wzbogacono wnioskami wynikajacymi z obserwacji zmian
zachodzacych na polskim rynku obrotu nieruchomosciami oraz w zakresie
zmieniajacych si¢ §rednich wynagrodzen brutto na przestrzeni dekady.
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JEL classification: C01, C5, R31, E3

WSTEP

Celem gltownym artykutu jest weryfikacja zmiennych oddziatujgcych na
ceny nieruchomo$ci mieszkaniowych w dlugim okresie w Polsce. Rynek
nieruchomosci jest podatny na wpltyw spekulacji i wielu czynnikow
przypadkowych, ktore zaklocaja wystgpowanie prawidlowosci ekonomicznych.
Sprzedawcy mieszkan w Polsce, ale rowniez poza granicami naszego kraju stosujg
przemyslane strategie sprzedazowe, ktorym towarzyszy czesto tendencja do
zawyzania cen. Stalo si¢ to przedmiotem badan prowadzonych przez Lukas’a,
Mollica, Nagi’go, Triick’a [Lukas i in. 2018], ktére ponadto wykazaly spadek
skutecznosci reklamy wraz ze wzrostem cen nieruchomo$ci. Sugeruje to, ze
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potencjalni nabywcy sa w stanie zidentyfikowa¢ istotnie zawyzone ceny. Jednak
w przypadku nieruchomosci nietypowych oraz w obszarach o silnym wzros$cie cen,
nabywcy nieruchomosci stawali si¢ bardziej podatni na reklame¢ i inne dziatania
wdrazane przez sprzedawcow. W literaturze dotyczacej rynku nieruchomosci
dostrzega si¢ rowniez niestychanie istotne znaczenie wptywu lokalizacji na poziom
cen. Stad prowadzone sg liczne analizy przestrzenne wspomagajace modelowanie
cen nieruchomosci [Curto i in. 2017]. Zlozony charakter rynku nieruchomosci wraz
z presjg na jego rozwoj prowadza do powstawania tzw. baniek spekulacyjnych,
ktore charakteryzujg si¢ znacza heterogenicznos$ciag nawet w obrebie tego samego
miasta, co jest szczegdlnie widoczne w okresie kryzysow [Liu i in. 2016]. Istotnym
problemem w zakresie monitorowania rynku nieruchomosci i prowadzenia badan
jest rowniez niewystarczajgca dostepnos¢ danych o wysokiej jakosci informacyjne;j
[Curto, Fregonara 2019]. Bioragc pod uwage zasygnalizowang tylko
fragmentarycznie gtebi¢ proceséw zachodzacych na rynku nieruchomosci nalezy
przyja¢ w tym kontekscie, ze empiryczne potwierdzenie tez niekontrowersyjnych
ekonomicznie moze stanowi¢ wyzwanie z powodu wystepowania mechanizmow
spekulacyjnych, marketingowych oraz znacznego zr6znicowania przestrzennego
cen nieruchomosci. W ujeciu teoretycznym ceny na rynku nieruchomosci rosng
wraz ze wzrostem zdolnosci kredytowej nabywcow. Mieszkania sg
kapitatochtonne, wigc znaczna ich liczba jest nabywana na kredyt. Zatem wzrost
zdolnosci kredytowej powoduje zwykle wzrost popytu, co przy danym zasobie
mieszkaniowym kraju jest stabilizowane przez wzrost cen. Taki mechanizm
widoczny byt juz w innych badaniach [Zbyrowski 2017], ktére jednak odnosity si¢
do krotszego horyzontu czasowego oraz zawieraly mmiejszy zbidér zmiennych
egzogenicznych.

Koniunktura gospodarcza wywiera wplyw na ceny mieszkan. Z tego wzgledu
nalezy oczekiwac, ze wraz z lepsza oceng ogdlnej koniunktury zardwno inwestorzy
jak 1 nabywcy indywidualni sklonni sg zaakceptowaé wyzsze ceny. Zmiany
srednich wynagrodzen brutto w gospodarce determinujg sit¢ nabywczg Polakéw na
rynku mieszkaniowym. Warto zaznaczy¢, ze w pierwszej kolejnosci wzrost
wynagrodzen powoduje wzrost zdolnosci kredytowej gospodarstw domowych.
Ostatecznie jednak wzrost wynagrodzen moze posrednio generowac wzrost cen na
rynku nieruchomosci. Z tego wzgledu poddano osobnemu testowaniu zmiany
srednich zarobkoéw brutto w relacji do zmian indeksu cen nieruchomosci
mieszkaniowych. Badanie wydaje si¢ interesujace z racji pojawiajacych si¢ tez
[Sadowski 2018], ze wzrosty cen mieszkan na przestrzeni dekady poddanej
badaniu byly do$¢ umiarkowane. Jednoczesnie srednie wynagrodzenia brutto rosty
dos$¢ znaczaco w ujeciu nominalnym.

SZEREGI CZASOWE WYKORZYSTANE W BADANIU

Badanie zostato zaprojektowane w taki sposob, aby umozliwi¢ empiryczng
weryfikacje zaleznoSci cen mieszkan w Polsce od fundamentalnych czynnikow
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ekonomicznych (tj. zdolno$¢ kredytowa, Srednie wynagrodzenia brutto) oraz
syntetycznego wskaznika koniunktury gospodarczej GUS. Ogolny wskaznik
koniunktury (OWKt) stanowi wypadkowa wskaznikow koniunktury z réznych
dziedzin gospodarki i mozna go utozsamiac¢ z oceng stanu koniunktury kraju. Stad
w artykule sformulowano nast¢pujacg hipoteze badawcza: Ceny nieruchomosci
mieszkaniowych w Polsce zalezg od czynnikéw fundamentalnych bezposrednio
zwigzanych z rynkiem obrotu nieruchomo$ciami oraz od stanu oceny koniunktury
gospodarczej w Polsce.
Oznaczenia zmiennych wykorzystanych w badaniu:
ICNt  —indeks cen nieruchomosci w okresie t
ZDKt — zdolnos¢ kredytowa w okresie t
OWKt — ogdlny (tj. syntetyczny) wskaznik koniunktury w okresie t
WYNt — srednie wynagrodzenie brutto w okresie t

Dane uzyte do budowy modelu zostaly zaczerpnicte ze strony internetowe;j
Gtownego Urzedu Statystycznego oraz firm Home Broker i Open Finance.
Obejmujg one okres od wrzesnia roku 2008 do maja roku 2018, czyli prawie
dekad¢ (z miesigczng czestotliwoscia pomiarow). Dodatkowo przetestowano
rowniez wplyw konsekwentnie rosngcych s$rednich miesigcznych wynagrodzen
(WYNY) na ceny nieruchomosci mieszkaniowych w Polsce.

Rysunek 1. Szeregi czasowe wykorzystanych w badaniu zmiennych OWKt, WYNt, ZDKt
oraz ICNt
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Zrédto: opracowanie wlasne

Tabela 1. Test stacjonarnosci ADF badanych szeregdw czasowych na poziomach
i pierwszych roznicach

ICN OWK WYN ZDK
t-Statistic | Prob. [t-Statistic | Prob. |t-Statistic | Prob. |t-Statistic [ Prob.
ADF level —1,9504 10,3084 —1,5688 10,4952 —0,0918 |0,9468 —0,9052 |0,7837
Test
(ADF level) critical | —2,8867 -2,8872 -2,8882 -2,8855

values 5% level

ADF 1st difference | —7,8660 [0,0000( —7,6228 |0,0000| —4,2262 |0,0009-12,1489 |0,0000
Test
(ADF 1st difference)
critical values 5%
level

—2,8867 -2,8874 —2,8882 —2,8857

Zrodto: opracowanie wlasne na podstawie obliczen w programie Eviews

Badanie stacjonarnosci szeregow czasowych wykazalo, ze wszystkie zmienne sa
zintegrowane w stopniu pierwszym i w takiej postaci zostang uwzglednione
w dalszej czesci analizy (tabela 1). Testy stacjonarno$ci szeregdw czasowych
przeprowadzono z wykorzystaniem rozszerzonego testu Dickey-Fuller’a (ADF,

Augmented Dickey-Fuller test). Test ten wykorzystuje model regresji pomocniczej
0 postaci:

k
Ay; = 6yi—q + z Yibyi—i + & )

i=1
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gdzie: 8 i y — parametry szacowane metodg najmniejszych kwadratéw, k — liczba
opoznien, Ay — warto$¢ szeregu pierwszych roznic badanego zjawiska w okresie
t-1, & — sktadnik losowy [Maddala 2006]. Hipoteza zerowa testu stanowi, ze szereg
yt jest niestacjonarny z powodu wystepowania pierwiastka jednostkowego,
natomiast hipoteza alternatywna mowi, ze badany szereg czasowy jest stacjonarny.

ANALIZA PRZYCZYNOWOSCI PRZYROSTOW BADANYCH
ZMIENNYCH

Prowadzenie badan empirycznych jest zwigzane z  pojeciem
przyczynowosci, ktore jest w istocie pojgciem filozoficznym (Demokryt, Hume,
Berkeley). NajczeSciej spotykang operacyjng definicja przyczynowosci [Jacobs
i in. 1979; Spohn 1984] w ekonometrii jest definicja Wienera-Grangera lub
definicja przyczynowosci Grangera [Charemza, Deadman 1992]: ,x jest przyczyna
(w sensie Grangera) y, co zapisujemy jako x — vy, jesli biezace wartosci y mozna
wyprognozowac¢ z wigkszg dokladnoscig przez przeszte wartoSci X, niz w inny
sposob, przy zasadzie ceteris paribus”’. Zgodnie z podejSciem zaproponowanym
przez Grangera, weryfikacja przyczynowosci typu x — y polega na sprawdzeniu,
czy zmienna X moze by¢ usunigta z tej czeSci modelu VAR [Sims 1980], ktdéra
opisuje y [Granger 1969]. Pomimo, ze w literaturze zaproponowano wiele testow
przyczynowosci [Geweke 1 in. 1983; Guilkey, Salemi 1982] to jednym z czgsSciej
spotykanych jest tzw. test blokowej nie — przyczynowosci Grangera [Pesaran
1997]. Test ten przeprowadzono w dalszej czesci opracowania. W testach
uwzgledniono pierwsze przyrosty zmiennych. Badanie zalezno$ci przyczynowo-
skutkowych w sensie Grangera, pozwala stwierdzi¢ czy wybrana zmienna jest
przyczyng zmian warto$ci drugiej zmiennej. Zgodnie z powyzszym zmienna X jest
przyczyng w sensie Grangera zmian zmiennej y wtedy, gdy wartosci zmiennej y
moga by¢ precyzyjniej poddane prognozowaniu poprzez uwzglgdnienie przesztych
warto§ci zmiennej X niz bez uwzgledniania tych wartosci. Testowanie
przyczynowos$ci w sensie Grangera sprowadza si¢ do wykorzystania nastepujgcego
uktadu réwnan:

m n
Ye = Bo +23j Yo+ Z BiXe—k + us
j=1 k=1

m n ()
Xe=Po+ Z,Bth—j + 2 BiYe—k + Ut
j=1 k=1

gdzie: Y; — warto$ci zmiennej w okresie biezacym, X; — warto$ci zmiennej X
w okresie biezagcym, B — parametry strukturalne modelu, u; — sktadnik losowy
modelu [Granger 1969].

Hipoteza zerowa w teScie przyczynowosci w sensie Grangera mowi, ze
wszystkie parametry Bk sa rowne zero, co oznacza brak przyczynowosci. Hipoteza
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alternatywna natomiast zaklada wystgpowanie przyczynowosci w sytuacji gdy
wystepuja parametry Bk rézne od zera.

Tabela 2. Test nie — przyczynowos$ci Grangera dla zmiennych D(ICNy)i D(OWKy)

Null Hypothesis: Obs F-Statistic Prob.
DOWK does not Granger Cause DICN 109 2,98904 0,0224
DICN does not Granger Cause DOWK 0,70803 0,5883

Zrbdlo: opracowanie wlasne w programie Eviews

Na podstawie przeprowadzonego testu (tabela 2) mozna stwierdzi¢, ze przyrosty
ogblnego wskaznika koniunktury (DOWK,) sa przyczyna w sensie Grangera
przyrostow indeksu cen nieruchomosci (DICN;).

Tabela 3. Test nie — przyczynowos$ci Grangera dla zmiennych D(ICN;) i D(ZDK.4)

Null Hypothesis: Obs F-Statistic Prob.
DZDK 4 does not Granger Cause DICN 114 0,47953 0,0000
DICN does not Granger Cause DZDK 4 1,21923 0,0000

Zrbdlo: opracowanie wlasne w programie Eviews

W tabeli 3 wykorzystano przyrost zdolnosci kredytowej z czteromiesigcznym
op6znieniem D(ZDK.4) poniewaz z wczesniejszych badan autora wynika ze
zmiany zdolnosci kredytowej oddziatuja na ceny nieruchomosci z takim wtasnie
op6znieniem [Zbyrowski 2017]. Zatem opdznione przyrosty zdolnosci kredytowe;j
D(ZDK.) sa przyczyng w sensie Grangera przyrostow indeksu cen nieruchomosci
(DICNy). Whnioski z tabeli 3 sugeruja roéwniez, ze przyrosty indeksu cen
nieruchomosci (DICN;) moga by¢ przyczyng w sensie Grangera przyrostow
zdolnosci  kredytowej D(ZDKi4). Jest to jednak wniosek watpliwy
z merytorycznego punktu widzenia. Warto podkresli¢ Zze przeprowadzony test jest
jedynie testem nie — przyczynowosci w sensie jego autora (tj. Grangera). Natomiast
decyzja ostateczna o wystgpowaniu zwigzku przyczynowo-skutkowego powinna
uwzglednia¢ szerszy kontekst ekonomiczny.

Tabela 4. Test nie — przyczynowos$ci Grangera dla zmiennych D(WYNy) i D(ICNy)

Null Hypothesis: Obs F-Statistic Prob.
DWYN does not Granger Cause DICN 110 0,58960 0,7379
DICN does not Granger Cause DWYN 0,66104 0,6812

Zrbdlo: opracowanie wlasne w programie Eviews

Kolejny przeprowadzony test (tabela 4) wykazal brak przyczynowosci w sensie
Grangera pomigdzy przyrostami S$rednich wynagrodzen brutto D(WYNy)
i przyrostami indeksu cen nieruchomosci D(ICNy).
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Tabela 5. Test nie — przyczynowos$ci Grangera dla zmiennych D(WYN;) i D(ZDKj)

Null Hypothesis: Obs F-Statistic Prob.
DZDK does not Granger Cause DWYN 117 0,98463 0,4192
DWYN does not Granger Cause DZDK 2,47485 0,0486

Zrbdlo: opracowanie wlasne w programie Eviews

Wykazano takze mozliwos¢ wystgpowania zaleznosci w sensie Grangera (tabela 5)
pomigdzy przyrostami S$rednich wynagrodzen brutto D(WYN,), a przyrostami
zdolno$ci  kredytowej D(ZDK;). Taki zwigzek moze posiada¢ uzasadnienie
ekonomiczne, poniewaz systematyczny wzrost wynagrodzen brutto moze dodatnio
wplywa¢ na zdolnos¢ kredytowa Polakow. Nastepnie na podstawie testow nie —
przyczynowos$ci w sensie Grangera wyszczegdlniono zmienne do modelu
autoregresyjnego VECM. Model VECM oszacowano dla opdznien od 6 do 6, ktore
ustalono w oparciu o testy dlugosci opoznien [Kusidet 2000]. Zredukowanie
wymiaru szacowanego modelu wplynglo na ograniczenie liczby parametrow
wymagajgcych oszacowania. Na podstawie przyjetej specyfikacji modelu VECM
przeprowadzono w dalszej kolejnosci test kointegracji Johansena [Enders 2003]
koncentrujac si¢ na wnioskach ptynacych z zaleznosci dlugookresowej. Analiza
elastycznos$ci krotkookresowych zostala pominigta z uwagi na przyjety cel
niniejszego opracowania. Tabela 6 potwierdza wystgpowanie doktadnie jednego
wektora kointegracji pomiedzy badanymi zmiennymi. W pierwszym etapie
procedury wartos¢ testu sladu (50,822) jest znaczaco wigksza od wartosci
krytycznej 35,193. Stad liczba wektorow kointegracji jest wigksza od O.
Jednoczesnie w drugim etapie procedury Johansena test sladu 8,589 jest mniejszy
od wartosci krytycznej 20,262. Zatem liczba wektorow kointegracji wynosi
doktadnie jeden.

Tabela 6. Test liczby wektorow kointegracji Johansena dla zmiennych ICN;, OWK; i ZDK;

Series: LOG(ICN) LOG(OWK) LOG(ZDK)
Lags interval (in first differences): 6 to 6

Unrestricted Cointegration Rank Test (Trace)

Hypothesized Trace 0,05
No. of CE(s) Eigenvalue Statistic Critical Value Prob.**
None * 0,326114 50,82157 35,19275 0,0005
At most 1 0,069311 8,589348 20,26184 0,7739
At most 2 0,008409 0,903577 9,164546 0,9632

Zrbdlo: opracowanie wlasne w programie Eviews

Oszacowany wstepnie wektor kointegracji wyraza dlugookresowa zalezno$c¢
pomigdzy badanymi zmiennymi [Brooks 2012]. Jego eclementy po
znormalizowaniu zawiera tabela 7.



74 Rafat Zbyrowski

Tabela 7. Znormalizowany wektor kointegracji dla zmiennych ICN;, WYN; i ZDK;

Normalized cointegrating coefficients (standard error in parentheses)
LOG(ICN) LOG(OWK) LOG(ZDK) C
—0,950041 0,214785 —3,658240
1,000000 (0,12337) (0,04370) (0,50796)

Zrbdlo: opracowanie wlasne w programie Eviews

Wstepnag postaé relacji kointegrujacej mozna zapisa¢ jako [Syczewska 1999,
Majsterek 2014]:
log( ICN () = 0,950041 * log( OWK () —0,214785 * log( ZDK ) + 3,65824

Z oszacowanego rownania wynika, ze wzrost wartosci ogolnego wskaznika
koniunktury w gospodarce o 1% powoduje S$rednio wzrost indeksu cen
nieruchomosci o 0,95 % w dhugim okresie przy zatozeniu ceteris paribus [Gajda
2004; Borkowski i in. 2007]. Wptyw koniunktury gospodarczej na ceny
nieruchomosci jest zatem znaczacy.
Ponadto model wskazuje na dos¢ kontrowersyjny ekonomicznie wniosek
dotyczacy ujemnej zaleznosci zdolnosci kredytowej ZDK: oraz indeksu cen
nieruchomosci ICN . W rzeczywistosci trudno jest zgodzi¢ si¢ ze stwierdzeniem,
ze zwigkszenie zdolnosci kredytowej zbiega si¢ ze spadkiem cen nieruchomosci
w dlugim okresie. Nalezy zwroci¢ uwage na szczegolny charakter danych
empirycznych, gdzie wykazano zwigzek w sensie Grangera pomiedzy rosnacym
srednim wynagrodzeniem brutto WYN; i zdolnoscia kredytowa ZDK; (tabela 5).
Tymczasem indeks cen nieruchomosci ICN; charakteryzowat si¢ niemalze w catym
badanym okresie trendem malejacym i dopiero od 2018 roku gwalttownie zaczat
wzrasta¢. Zatem uprawnione jest stwierdzenie, ze wzrost zdolnosci kredytowej
napedzany byt wzrostem $rednich ptac. Natomiast ceny nieruchomosci (mierzone
indeksem ICN;) przez wiele lat $rednio zmniejszaly si¢ na skutek korekty po
globalnym kryzysie (2008 roku) i zwigzanej z nim stagnacji na rynku. Bylo to
mozliwe z powodu silnych wzrostow cen nieruchomosci przed rokiem 2008.
Wzrosty te wynikaly z boomu na rynku mieszkaniowym oraz tak zwanej banki
spekulacyjno-kredytowej przed 2008 rokiem. W konsekwencji kryzysu ceny
nieruchomosci spadly i zmienily swoj trend na wiele kolejnych lat, aby dopiero
w roku 2018 przej$¢ do dynamicznych wzrostow. Podsumowujac nie nalezy si¢
zgodzi¢ z ujemng zaleznoscig pomigdzy zmiennymi ZDK . oraz ICNlecz przyjac,
ze wynika ona z niedoskonato$ci modelu, ktory odzwierciedla zmiennos$¢ badanych
kategorii w do$¢ dtugim i jednoczesnie specyficznym okresie dostosowan cen na
rynku nieruchomosci. Ostatecznie usuni¢to zmienng ZDK ¢ z relacji kointegrujace;j
otrzymujac jeden wektor kointegrujacy (tabela 8) dla dwoch zmiennych ICN,, oraz
WYN. Wystepowanie wektora kointegrujacego w ramach zmodyfikowane;j
zaleznoéci  zostalo potwierdzone testem Kkointegracji Johansena wedlug
analogicznej procedury jak omowiono wczesniej.
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Tabela 8. Znormalizowany wektor kointegracji dla zmiennych ICN;, WYN;

LOG(ICN) LOG(OWK) C
-0,940340 ~2,410158
1,000000 (0,19602) (0,89426)

Zrodto: opracowanie wlasne w programie Eviews

Ostateczng postaé relacji  kointegrujacej nalezy zapisa¢ zatem nastepujaco
[Syczewska 1999, Majsterek 2014]:
log( ICN () = 0,94034 * log( OWK ;) +2,410158

UWAGI KONCOWE

Na przestrzeni badanej dekady (2008-2018) indeks cen nieruchomosci
wielokrotnie zmieniat swojg warto§¢. Najnowsze dane publikowane na temat cen
transakcyjnych przez NBP ukazujg podwyzki cen mieszkan w okresie pandemii
COVID-19. Jednoczesnie cho¢ ceny materiatlow budowlanych rosng to z danych
publikowanych przez NBP na podstawie Secocenbud [Narodowy Bank Polski
2018] wynika, ze rdznica pomiedzy kosztami budowy 1m? powierzchni uzytkowej
mieszkania PUM i ceng transakcyjng 1m? moze by¢ liczona nawet w tysigcach
ztotych [Gajda, Zbyrowski 2017]. Po roku 2008 deweloperzy zintensyfikowali
wysitki na rzecz stosowania wyszukanych strategii sprzedazy, ktérych istotnym
elementem stala si¢ polityka cenowa [Yang, Yavas 1995]. Jak wynika
z przeprowadzonego badania na wzrost cen nieruchomosci w Polsce oddzialuja
w sensie Grangera takze czynniki fundamentalne zwigzane ze stanem koniunktury
gospodarczej oraz dostepnoscig srodkow pienieznych. Ponadto indeks zdolnosci
kredytowej zwigkszal swoja wartos¢ na skutek wzrostu $rednich wynagrodzen
brutto w okresie od 2008 do roku 2018. Okres ostatnich lat charakteryzowat si¢
silnymi wzrostami cen na rynku nieruchomosci, czas pokaze czy trend ten zostanie
utrzymany w obliczu pojawiajacych si¢ kryzysow. Nieruchomosci sg postrzegane
jako bezpieczna przystan dla kapitatu, a szczegdlnie dzieje si¢ tak w okresach
zawirowan gospodarczych. Jednoczesnie nalezy dodaé, ze rynek nieruchomosci
1 zwigzany z nim poziom cen nielatwo poddaje si¢ modelowaniu i prognozowaniu.
Z tego punktu widzenia nawet potwierdzenie wystepowania dos¢ fundamentalnych
zaleznosci w ramach badanego rynku moze wydawac si¢ istotne z ekonomicznego
punktu widzenia.
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PRICE CAUSALITY IN THE REAL ESTATE MARKET IN POLAND

Abstract: The article contains an econometric analyse of quantitative
variables related to the real estate market in Poland. The author considers
dependencies on the housing market using the popular Granger causality test.
The result of the conducted analyse is also the long-term estimation of
dependency between prices of the real estate market and the economic
situation as well as the creditworthiness of buyers. The results of the research
were enriched with conclusions considering changes taking place on the
Polish real estate market.

Keywords: real estate market, causality, real estate market, Granger test,
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