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PRZYCZYNOWOSC CEN NA RYNKU NIERUCHOMOSCI
W POLSCE
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Wydziat Zarzadzania
Uniwersytet Warszawski
e-mail: rzbyrowski@wz.uw.edu.pl

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.

Stowa kluczowe: przyczynowos$¢, rynek nieruchomosci, test Granger’a,
analiza ekonometryczna, ekonometria, modelowanie, zdolnos¢ kredytowa,
wynagrodzenie brutto, wskaznik koniunktury, kointegracja

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



Przyczynowo$¢ cen na rynku nieruchomosci w Polsce 69

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.
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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,
econometric analysis, econometrics, modeling, creditworthiness, gross
earnings, business cycle index, cointegration
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Streszczenie: W niniejszym artykule przedstawimy szczegdlng wlasciwosé
algorytmow $lepej separacji jaka jest wystgpowanie funkcji log(cosh)
w funkcjach celu, z ktérych owe algorytmy sg wyprowadzane. Wskazemy, ze
zakladane jako zasadniczo rézne metody separacji, oparte na odmiennych
kryteriach takich jak statystyczna niezaleznos¢, rzadko$¢ lub gtadkosé, moga
lub s3 w praktyce sprowadzane do eksploracji w istocie tej samej
matematycznej charakterystyki.

Stowa kluczowe: analiza sktadowych niezaleznych, $lepa separacja, analiza
sktadowych gtadkich, rzadkie dane

JEL classification: C02, C50

WSTEP

Slepa separacja sygnalow, zwana takze §lepa separacja zrodet (ang. Blind
Singnal/Source Sepration—BSS), jest problemem intensywnie badanym w dwoch
ostatnich dekadach [Comon, Jutten 2010; Piccolotto et al. 2022]. Zasadnicza idea
BSS polega na odtworzeniu nieznanych a priori sygnatéw zrédtowych, zmieszanych
w takze nieznanym systemie mieszajagcym. W zalezno$ci od kontekstu rozwazan
caty proces moze by¢ okreslany jako §lepa: separacja, identyfikacja lub estymacja
[Cichocki et al. 2002]. Zagadnieniec BSS moze by¢ rozwazane w kategoriach
praktycznych problemoéw lub czysto matematycznych przeksztatcen. W tym drugim
przypadku BSS mozna przestawi¢ jako zadanie poszukiwania interesujacych
transformacji i reprezentacji danych. W zwigzku z tym zagadnieniem powstaty,
zostaly rozwinigte lub zaadoptowane takie metody jak analiza skladowych

https://doi.org/10.22630/MIBE.2022.23.3.8
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niezaleznych [Cardoso 1999], analiza skladowych rzadkich [Zibulevsky,
Pearlmutter 2001], analiza sktadowych gtadkich [Szupiluk et al. 2006], nieujemna
faktoryzacja macierzy [Berry et al. 2007], nieliniowa analiza sktadowych gltéwnych
[Oja 1995] 1 wiele innych. W wigkszosci przypadkéw ww. metody wymagaja
zastosowania metod numerycznych, co powoduje, ze sg, lub mogg by,
klasyfikowane takze jako metody uczenia maszynowego [Haykin 2009].

Cechg charakterystyczna dla problematyki BSS jest oczekiwanie, ze
niezaleznie od wybranych metod separacji, otrzymane wyniki b¢dg podobne lub
identyczne. W przypadku praktycznych zastosowan przyjmuje si¢, ze  ze
zmieszanych danych obserwowanych zostana wyodrebnione, rzeczywiste, odrebne
sygnaly zrodlowe. Przyktadem moze by¢ tu odtworzenie pojedynczej wypowiedzi z
gwaru rozmow (tzw. cocktail party problem) [Koutras, 2002]. Podobnie oczekiwania
adresowane sg w przypadku czysto analitycznych reprezentacji danych. Oznacza to,
ze zarowno w przypadkach praktycznych jak i symulacjach teoretycznych oczekuje
si¢ wyodrgbnienia sygnatow (uzywane sg takze okreslenia: komponentow,
sktadowych, zmiennych, szeregow czasowych) o niejako fizycznym charakterze.
Osiagniecie takich rezultatow, metodami o r6znych wlasciwosciach, bazujacymi na
roznych kryteriach i zalozeniach, zazwyczaj wyjasnia si¢ faktem istnienia roznych
charakterystyk sygnalow, ktorych eksploracia moze doprowadzi¢ do ich
wyodrgbnienia. Pojawia si¢ jednak pytanie, w jakim stopniu poszczeg6lne formalnie
,,rozne” metody, sg w istocie rozne.

W niniejszym artykule wykazemy, ze pozorniec odmienne Kkryteria jak
wzajemna niezalezno$¢ sygnatéw oraz indywidualne charakterystyki sygnatow jak
rzadkos¢ lub gtadkos¢ w kontekscie Slepej separacji, na pewnym poziomie rozwazan
wykazuja znaczgce podobienstwa.

PROBLEM SLEPEJ SEPARACII

Zadanie Slepej separacji mozna przedstawi¢ nastgpujaco. Przyjmuje sig, ze
pewne nieznane a priori sygnaty zrédlowe zostaly zmieszane w takze nieznanym
systemie mieszajacym Nalezy odtworzy¢ sygnaty zrodtowe dysponujac jedynie
obserwacjami zmieszanymi. Dla rozwigzania tego problemu przyjmowanie sg
pewne robocze zatozenia dotyczace postaci systemu mieszajacego oraz sygnalow
zroédtowych, co prowadzi do zdefiniowania systemu generujacego. W zaleznosci od
przyjetego/zatozonego sytemu mieszajacego mozemy mowi¢ o BSS: statycznym,
dynamicznym, nieliniowym statycznym lub nieliniowym dynamicznym [Cichocki,
Amari 2002]. NajczeSciej rozwazanym jest przypadek liniowego statycznego
systemu postaci

x(k) = As(k), €]
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gdzie: A e RVM x(k) =[x;(k),.n Xy (k)]" jest wektorem sygnalow obserwowa—

nych, za$ s(k) =[s,(k),....s), (K)]" zrodlowych, k oznacza indeks czasu lub numer

obserwacji. Z reguty przyjmuje si¢ takze, nast¢pujace dodatkowe zalozenia: M < N
- oznacza to, iz liczba sygnatow obserwowanych nie moze by¢ mniejsza od liczby
sygnatow zrodtowych, w naszych rozwazaniach N=M, za$§ kolumny macierzy A sa
liniowo niezalezne [Cardoso 1998].

W celu znalezienia x, poszukuje si¢ takiego systemu separujacego,
reprezentowanego przez macierz W, ze dla sygnalow separowanych

y(k) =[y;(k)s.... 4y (k)" zachodzi
y(k) = Wx(k) = WAs(k) = PDs(k) )

gdzie: P - macierz permutacji okreslajgca kolejnos¢ estymowanych sygnatow, D -
diagonalna macierz skalujaca. Rownanie (3) oznacza, ze estymowane sygnaly
zrodlowe y moga by¢ przeskalowang oraz w innej kolejnosci uporzadkowang
»wersja” sygnatow s. Jest to nieunikniona konsekwencja faktu, iz przyjmujac N=M,

dla dowolnej odwracalnej macierzy E e RV zachodzi x = AEE 's(k) .

Rozwigzanie tak postawionego problemu wymaga z reguly jeszcze
dodatkowych zatozen zwigzanych ze specyfikg danej metody separacji. W dalszych
rozwazaniach skupimy si¢ na podej$ciach eksplorujgcych takie charakterystyki
sygnalow jak statystyczna niezalezno$¢, gtadkos¢ o rzadkos¢ danych.

ANALIZA SKEADOWYCH NIEZALEZNYCH

Analiza skladowych niezaleznych jest jedng z pierwszych metod BSS. Jest
takze metodg uwazang za podstawowg w tym obszarze, a w poczatkowe] fazie
rozwoju problematyki §lepej separacji, metoda ICA oraz problem BSS byly
traktowane zgota jako tozsame. Z formalnego punktu widzenia, analiza sktadowych
niezaleznych stawia sobie za cel wydzielenie z obserwacji komponentow
(sktadnikow, sygnalow) statystycznie niezaleznych. Oznacza to, ze dla modelu
(1)-(2) poszukujemy takiego W, ze transformacja y=Wx prowadzi do spelnienia
warunku statystycznej niezalezno$ci estymowanych danych [Comon 1994]

(P2 (¥2)-Pp (V) = P, (V1 Y2ss VN s 3)

gdzie p;(y;) oznacza funkcj¢ gestosci prawdopodobienstwa zmiennej y;, za§ prawa

strona rOwnania (3) oznacza taczng funkcje gestosci prawdopodobienstwa sygnatow
separowanych. Do oceny spetnienia rownania (3) przyjmowane sg rozne praktyczne
kryteria matematyczne. Jednym z nich moze by¢ wzajemna informacja [Amari et al.
1999]
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19)= | pOr vy Yog 2L M) g 4
(y) _{o P(V1ses yy)log o 4

Wyrazenie (4) moze by¢ przyjete jako funkcja celu, co sprowadza zagadnienie
znajdowania sktadnikéw niezaleznych do problemu optymalizacji [Cardoso 1997]

W,

=min /(y) = min /(Wx). &)
w w

Minimalizacja (5) wigze si¢ zwykle z przeksztalceniem wyrazania (4) do postaci

wygodniejszej dla wyprowadzenia algorytm uczenia. Jedng z mozliwos$ci jest

wykorzystanie pojecia negentropii [Girolami, Fyfe 1996]

JY)=Hg(y)-H(y), (6)
+00
gdzie H(y)=—- .[ p(y)log(p(y))dy jest entropia zmiennej y zas H;(y) jest entropia

zmiennej y o rozktadzie Gaussowskim, z takg samg Srednig oraz kowariancjg jak
p(y). Wyrazenie (5) mozna traktowa¢ jako miar¢ niegaussowos$ci zmiennej y.

Negentropia, w odroznieniu od zwyklej entropii, jest niezmiennicza dla
transformacji odwracalnych, czyli dla y=Wz zachodzi J(y)=J(Wz)=J(z).

Mozna wykazaé, ze jezeli dane x poddamy procesowi dekorelacji z=Qx, gdzie Q
jest macierzg dekorujgca to otrzymamy nastepujacg zaleznos$¢ [Lee 1998].

z<y)=J<z>—§J,-<y,->, ™

Przyjmujac, ze dla y=Wz=WQx, macierz W nie wptywa na J (Z) problem S$lepej
separacji sprowadza si¢ do nastgpujacego zadania optymalizacji

N
m&nl(y)zmv%x;Ji(yi). (8)

Dla rozwigzania problemu (8) mozna wykorzysta¢ nastepujaca aproksymacje
negentropii [Hyvarinen 1998]

J() = q(E{G () + 4, (E{G, (0} - E{G, (ve))) ©)

gdzie E{} jest operatorem wartosci oczekiwanej, Gj(y), G,(¥) sa
nickwadratowymi funkcjami nieliniowymi okreslajacymi odpowiednio stopien
niesymetryczno$ci oraz stromosci zmiennej y, Vg oznacza dowolng zmienng o
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rozkltadzie gaussowskim, ¢q;,q, sa odpowiednio dobranymi statymi. Wyrazenie (9)
mozna uprosci¢ dla rozktadow symetrycznych do

J) ~[E{G, ()} - E{G, vo)IT (10)

Dobor funkeji G, () moze opierac si¢ na réznych motywacjach, jedng z nich moze
by¢ kontekst uczenia maszynowego w jakim postawiony moze by¢ problem
optymalizacji funkcji (8). W takim kontekscie funkcjg, ktora spetlnia warunki
aproksymacji a jednocze$nie ma sprawdzone i dobrze interpretowalne wlasnos$ci w
kategoriach uczenia maszynowego jest funkcja [Oja 1995]

J(y)=logcosh(y). (11

Jest uzywana m.in. jako aproksymacja wartosci bezwzglednej, co jest korzystne w
przypadku gradientowych metod optymalizacji, rysunek 1.

Rysunek 1. Wykresy funkcji log(cosh) oraz wartosci bezwzglgdnej
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Zrédlo: opracowanie whasne
Wstawiajac G,(y) = f(y) oraz uwzgledniajac czlony zalezne od w otrzymuje si¢
nastepujacg aproksymacje negentropii
J(») =[E{log(cosh(»))} - E{log(cosh(vg )] - (12)
Prowadzi to ostatecznie do nastgpujacej funkcji celu
N
F = Y [Eflog(cosh(y;)} ~ Eflog(cosh(v )T . (13)
i=1

stanowigcej podstawe algorytmow estymacji niezaleznych komponentow a w
kontekscie $lepej separacji algorytméw odtwarzajacych zmieszane sygnaty.

ANALIZA SKEADOWYCH RZADKICH

Analiza sktadowych rzadkich (ang. Sparse Component Analysis—SCA) eksploruje
charakterystyke danych okreslang jako rzadko$¢ [Zibulevsky, Pearlmutter 2001]. Za
sygnaly rzadkie uznaje si¢ sygnaty, w ktorych dominuje jedna wartos¢ np. zero, za$
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»rzadko” pojawia si¢ wartos¢ niezerowa. W ogdlnym przypadku wartos$¢
dominujgca moze by¢ dowolna. Rzadko$¢ danych ma istotne znaczenie w
zagadnieniach reprezentacji oraz kompresji danych. W przypadku metod
analitycznych charakterystyka ta moze pelni¢ pewng dodatkowa rol¢ jako element
kary, ograniczen lub dodatkowych warunkéw. Przyjmujac rzadkos$¢ jako gtowne
kryterium wyodrgbniania sygnaldow mozna moéwi¢ o zdefiniowaniu problemu
analizy sktadowych rzadkich. Moze ona zosta¢ sformowana nastgpujaco. Dla

obserwacji x(k) =[x, (k),...,xy (k)]" poszukujemy takiej kombinacji liniowej (2), ze
uzyskane zmienne y; charakteryzuje si¢ jak najwigksza rzadkoscia (od najwigksze;j

do najmniejszej). Kluczowym elementem jest tu okreslenie kryterium rzadkosci,
ktore z reguly peini jednoczesnie role funkcji celu dla algorytmu separacji.
Typowymi miarami rzadkosci sygnatéw sa kurtoza, norma zero lub p-norma z p=1
postaci [Georgiev et al. 2005]

K
I = % (k) (14)
k=1
Wystepujaca w (14) warto§¢ bezwzgledna jest zwykle zastgpowana wygodniejszg z
punktu widzenia algorytméw uczenia aproksymacjg za pomoca funkcji (11) co
prowadzi do funkcji celu postaci

F, = E{log(cosh(y(k)))}, (15)

Eksploracja rzadkiej charakterystyki danych, czesto wigzana jest i innymi kryteriami
w efekcie mamy takie metody ,,mieszane” jak rzadka analiza sktadowych
niezaleznych [Khan, Kim 2009], rzadka analiza sktadowych gtownych [Zou et al.
2006].

ANALIZA SKEADOWYCH GLADKICH

Analiza sktadowych gladkich (ang. Smooth Component Analysis — SmCA),
eksploruje charakterystyke, ktorag mozemy okresli¢ jako zmienno$¢ (lub zmiany)
miedzy kolejnymi warto§ciami sygnatu, przy czym, jest to metoda adresowana do
danych posiadajacych strukture czasowg tzn. w ktérych kolejnos¢ obserwacji jest
istotna (sygnaty, szeregi czasowe) [Szupiluk et al. 2012]. W przypadku matych
zmian, sygnal mozna potraktowa¢ jako gladki. Kryterium oceny gladkosci
stanowigce jednoczesnie funkcje celu na bazie ktorej wyprowadzany jest algorytm
SaCA mozna przyjaé postaci [Szupiluk et al. 2006]

LS ) - (k-]
Nk=2y y

p(max(y) —min(y))

R(»)= (16)



84 Ryszard Szupiluk

gdzie

1 dlau=0
udlau=0

p(u)={ (a7

Miara (16) ma wartos¢ maksymalng, kiedy zmiany dla kolejnych obserwacji, sa
rowne zakresowi sygnatu (maksymalne zmiany), za§ miara jest minimalna, kiedy
sygnal jest staly. Mozliwe wartosci miary B (y), zawieraja si¢ w przedziale od 1 do
0. Funkcja jedynki p(.) ,w mianowniku, wprowadzona zostala aby unikng¢

dzielenia przez zero. Miar¢ gltadkosci (16), mozna uogolnié, zastgpujac wartosc
srednig w liczniku warto$cig oczekiwang.

Przyjmujac, ze mamy dane znormalizowane do przedziatu <-1,1> oraz
zastepujac warto$¢ bezwzgledng funkcja log(cosh), z powodow jak wyzej,
otrzymujemy funkcje celu postaci F; =E {log(cosh(y(k)) —log(cosh(y(k — 1))))}.

W przypadku sygnalow ,,wysoce” gladkich, gdzie y(k)= y(k—1), mozliwe jest
wprowadzenie wag dla wartosci w chwili £ oraz k-1. Co prowadzi do

Fy = (b~ by) Eflog(cosh(y(k)))} (18)
Dla b, =2,b, =1 funkcja (18) jest tozsama z (15).

ALGORYTMY SEPARACIJITICH DZIALANIE

Majac zdefiniowang funkcje celu, mozna na jej bazie wyprowadzi¢ algorytm
uczenia. Kolejne komponenty zrodlowe, wyznaczane s3, jako kolejne
kombinacje liniowe sygnalow x, spetniajace kryteriom separacji. Dla modelu

(2) poszukiwana jest wiec taka macierz W=[w1,w2,...,wN], ze

y, (k) =w x(k) maksymalizuje F(y,) , czyli

w, =argmax(F (wT X))
lIwli=1 , (19)

W funkcji wystepuje warunek ograniczajacy |[w||=1, co zapobiega dazeniu
wag do wartosci nieskonczonych.

Majac estymowane pierwszych k-1 komponentéw Zzrddlowych
eliminujemy je z obserwacji poprzez ortogonalizacj¢ Gram-Schmidt’a i
powtarzamy procedur¢ optymalizacji otrzymujac kolejne komponenty

W), =argmax(P(w' (x - kz_lyiyl'TX))) ; (20)
i=1

lIwil=1
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gdzie y; :wiTx,izl...k.

Zwro¢my uwage, ze analogiczna procedura moze by¢ zastosowana do (15)
oraz (18) z tym, Ze tym razem poszukiwane b¢dzie minimum. Niemniej w kazdym
z tych przypadkow, czyli: statystycznej niezaleznosci sygnatow, gtadkosSci sygnatow
oraz rzadkosci sygnatow podstawa algorytmu estymujacego komponenty danej
metody jest (lub moze by¢) ,,podobna” funkcja celu.

Konkretne algorytmy separacji bazujace na (19)-(20) mogg mie¢ postac
roznych procedur numerycznych, co zalezy miedzy innymi od przyjetej metody
optymalizacji [Hyvariene et al., 2001, Cichocki i Amari 2001 , Szupiluk et al. 2012]
Niemniej uzyskane wyniki bedg z reguty podobne. Przyktadowe dziatanie algorytmu
separacji prezentuje rysunek 2.

Rysunek 2. Sygnaly a) zrodtowe, b) zmieszane, b) separowane

0)
; d L 1 1 L h
0 1000 2000 3000 40 SO0 GO0 70 G000 9000 1000

L L L L L 1 L L L L L f L L i L L
0 1000 2000 3000 400 500 600 700 80D %00 10000 1000 2000 3000 4000 5000 6000 7000 800 9000 1000(

Zrédto: opracowanie wlasne
PODSUMOWANIE

W niniejszym artykule przedstawiliSmy szczeg6lng rolg jaka odgrywa funkcja
log(cosh) w problemie §lepej separacji. Zasadniczo funkcja ta nie jest wigzana
bezposrednio z jaka$ szczegdlng charakterystyka danych. A jednak, przy blizszym
wgladzie w glab algorytmow separacji pojawia si¢ jako podstawa dla aproksymacji
wydawatoby si¢ odmiennych poje¢ jak statystyczna niezaleznos$¢, gltadkos$¢é oraz
rzadko$¢ danych. Standardowa interpretacja osiggania podobnych wynikow
separacji mowi o tym, ze eksploracja réznych, odmiennych charakterystyk sygnatow
powinna prowadzi¢ do podobnych wynikow. Jednak jak widzimy te odmienno$ci na
poziomie technicznych przeksztalcen prowadzacych do koncowego algorytm
znaczaco si¢ zacierajg. Mozna powiedzie¢, ze w istocie eksplorowana jest
wlasciwos¢ log(cosh(y)), ktora nie ma bezposredniej interpretacji fizycznej.
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THE LOG (COSH) FUNCTION AND ITS ROLE IN THE PROBLEM
OF BLIND SEPARATION

Abstract: In this article, we will present a special feature of blind separation
algorithms, which is the presence of log (cosh) functions in the objective
functions from which these algorithms are derived. We point out that, assumed
as fundamentally different methods of separation, based on different criteria
such as statistical independence, sparsity or smoothness, can or are in practice
reduced to the exploration of essentially the same mathematical characteristic.

Keywords: independent component analysis, smooth component analysis,
blind signals separation, sparse data

JEL classification: C02, C50
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Abstract: Using quarterly data for the 1998—2021 period, and with the application
of Kalman filter estimates it is shown that the incomplete exchange rate pass-
through (ERPT) is somewhat stronger for countries with a floating exchange
rate regime, especially for producer prices. Since the middle of 2000s, the ERPT
to consumer and producer prices for 11 Central and Eastern European (CEE)
countries, as well as for the Baltic States, seems to be relatively stable in most
of the countries. With the exception of the Czech Republic, Romania, and
Estonia, there is a tendency for strengthening of the ERPT to producer prices in
the wake of the world financial crisis of 2008—-2009.

Keywords: inflation, exchange rate pass-through (ERPT), Eastern Europe,
Kalman filtering

JEL classification: C22, E31

INTRODUCTION

The causality running from exchange rate movements to domestic prices,
known as exchange rate pass-through (ERPT), is a key channel for the international
transmission of inflation and economic cycles [Aron, Macdonald and Muellbauer
2014]. Initially, the ERPT referred to reaction of import prices to a 1 percent change
in the exchange rate but later the definition has been extended to the effect of
exchange rate movements on consumer or producer prices. As recently, one of the
well-established facts is a decrease in the magnitude of the ERPT to consumer prices
over the last decades, for example Lopez-Villavicencio and Mignon [2017],
especially in the developing economies since 2010 [Jasova, Moessner and Takats
2019]. Among the CEE countries, a recent decline of the ERPT is found mainly for

https://doi.org/10.22630/MIBE.2022.23.3.9
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the countries with more flexible exchange rate regimes [Baxa, Sestotad 2019;
Mirdala 2014]. It is common to attribute a lower ERPT to numerous factors ranging
from low inflation in a more credible monetary policy environment to structural
shifts [Aron, Macdonald and Muellbauer 2014]. On the other hand, a recent surge in
inflation cannot but attract attention to the likely effects of significant exchange rate
depreciations observed in several CEE countries. For example, since January 2020
the Polish zloty and Hungarian forint have depreciated to the basket of foreign
currencies by 10 and 19 percent, respectively. For the countries with a fixed exchange
rate, inflationary pressure can result from a significant weakening of the euro by 9
percent since the beginning of 2021.

The objective of our paper is to provide empirical evidence on the short-term
ERPT to both consumer and producer prices for 14 Eastern European countries, with
a focus on likely differences between countries with flexible and fixed exchange
rates. As of the end of 2022, the issue should be highly relevant to policymakers
since the recent surge in inflation can be explained by depreciation pressure. The
contribution of this paper to the ERPT literature is two-fold. First, time-varying
pattern of the ERPT for several Eastern European countries is analysed. Second,
potential differences between pre-crisis and post-crisis ERPT since 2010 are
highlighted.

The remainder of the paper proceeds as follows. Section 2 provides a brief
review of the theoretical issues regarding time-varying properties of the ERPT. In
Section 3, data and statistical methodology are presented. Section 4 contains the
econometric results and Section 5 summarizes main conclusions.

LITERATURE SURVEY

A recent trend of a decrease in the magnitude of the ERPT can be explained
in numerous ways. Among those explanations which can be relevant for the CEE
countries, quality adjustments, structural changes in trading basket and geographical
composition of trading partners [Aron, Macdonald and Muellbauer 2014], trade
integration [Gust et al. 2010], use of high-quality inputs [Bernini and Tomasi 2015],
as well as improved monetary policy performance [Garcia-Schmidt, Garcia-Cicco
2020; Takhtamanova 2010], are worth attention. For the sample of 14 emerging
countries over the 1994Q1-2015Q3 period, it is found that ERPT to consumer prices
is reduced by adoption of an inflation target [ Lopez-Villavicencio, Mignon 2017]. It
suggests that the CEE countries with inflation targeting regime may experience a
lower ERPT. Using time series for a longer time span of 1996— 2015, Ben Cheikh
and Ben Zaied [2020] obtain for 10 new EU Member States that for inflation levels
above a threshold of 4.5 percent the degree of pass-through is higher and reaches a
full ERPT. Consequently, the shift towards a stable and low-inflation regime
contributes to a significant decline in the ERPT. Vonnak [2010] established that low
inflation may decrease the ERPT in the Czech Republic, Hungary and Poland and
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thus help to ignore exchange rate shocks. Estimated ERPT impulse response
functions are fairly similar for the CEE countries studied. On the other hand, no
reduction in the ERPT to the aggregate import prices is found for seven countries of
Southeast Europe by Kurtovic et al. [2018].

While it is common in the literature to find a lower ERPT in countries with
more flexible exchange rate regimes in the presence of credible inflation targets that
strengthens the shock-absorbing capabilities of the economy [Ha, Stocker and
Yilmazkuday 2020], a lower exchange rate volatility under a fixed exchange rate
regime can be the most likely factor behind the higher ERPT, as it is found for the
CEE countries by Jimborean [2013].

Several studies utilize models with time-varying parameters, which can provide
more precise information in comparison to time-invariant models estimated on sub-
samples. Using the dataset of 88 countries with the time-varying ERPT measure,
Ozkan and Erden [2015] show that the relation between exchange rate and inflation
has been low and declining since mid-1980s, being positively influenced by inflation
while negatively affected by exchange rate volatility, the degree of openness and
output gap. Earlier estimates of time-varying parameters for six major industrial
countries (the United States, Japan, Germany, the United Kingdom, France and Italy)
reported a decline in the ERPT to consumer prices due to the low and stable inflation
environment as well as the rise in import penetration [Sekine 2006].

A downward tendency for the ERPT for the Czech Republic can be explained
by a flattened Phillips curve, or rising quality of exports and participation in global
value chains, or favourable inflation expectations [Baxa and Sestoiad 2019]. Also, it
is mentioned that at the zero lower bound (ZLB) there is a possibility of the ERPT
being higher than in normal times. Such an assumption corresponds with a proposal
presented by Svensson [2000] that the zero lower bound can be overcome by a
temporary exchange rate peg causing real depreciation of the domestic currency and
by the temporary adoption of price-level targeting. Consequently, higher costs of
imported goods should stimulate output and contribute to both lower real interest
rates and higher inflation expectations.

The rolling window regression results reveal that the experience of several
industrial countries in the post-crisis environment since 2009 is quite heterogeneous
[Cunningham et al. 2017]. Another study reports that average ERPT to consumer
inflation for 17 emerging market economies has declined in the years following the
global financial crisis of 2008 [Patra et al. 2020].

There is a noticeable post-crisis decline in the ERPT for Hungary presented
by Hajnal et al. [2015], but Mirdala [2014] does not confirm it in his study. Among
other CEE countries, an increase in the ERPT in comparison to the pre-crisis level is
found for Bulgaria, Czech Republic, Poland, and Romania, with a decrease in the
ERPT for Estonia and Slovenia and no changes between pre- and post-crisis ERPT
for Latvia, Lithuania, and Slovakia. The post-crisis increase in the ERPT is
experienced by countries with a floating exchange rate regime.
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Most of the abovementioned ERPT studies for the CEE countries implement
VAR models [Baxa and Sestofad 2019; Hajnal 2016, Mirdala 2014, Vonnak 2010].
Among other estimation approaches with the parameters being constant over time,
the dynamic GMM panel-data estimators [Jimborean 2013; Lopez-Villavicencio,
Mignon 2017] and the ARDL model [Kurtovi¢ et al. 2018] are utilized. In order to
account for instability in the relationship between exchange rate and inflation,
a nonlinear panel smooth transition regression is implemented by Ben Cheikh and
Ben Zaied [2020] and the rolling window regression is used by Hajnal [2016].

DATA AND STATISTICAL METHODOLOGY

Our empirical model is estimated for 14 Eastern European economies, using
variables of the consumer and producer prices (index, 2010=100), CPI; and PPI,,
respectively, the nominal effective exchange rate (index, 2010=100), NEER,
variability of consumer and producer price inflation, CPIVAR; and PPIVAR,
respectively, the consumer prices in Germany (index, 2010=100), CPIGER;, and the
world price for crude oil (index, 2015=100), BRENT:. The exchange rate depreciation
means that NEER; goes up, while the nominal exchange rate appreciation means that
NEER, goes down. All consumer and producer price indexes were seasonally adjusted
with the X-12 method. All data come from the Eurostat and IMF International
Financial Statistics online databases. The estimation samples for the individual
economies are from 2000Q1 to 2021Q4, except for Albania, 2002Q1 to 2009Q4, and
Serbia, 2010Q1 to 2021Q4, due to availability of time series for the producer prices.
The Czech Republic, Hungary, Poland, Romania, Albania, Croatia and Serbia can
be classified as countries with substantial exchange rate flexibility, while Bulgaria,
North Macedonia, Slovakia, Slovenia and the Baltic States maintain different kind
of fixed exchange rate arrangements. Similar to other studies [Cunningham et al.
2017; Lopez-Villavicencio, Mignon 2017], the relationship between the NEER and
inflation is augmented by accounting for external conditions.

The Phillips-Perron (PP) unit root test is applied to check the orders of
integration of the three times series, with autoregressive lags being chosen according
to the Akaike information criterion. The PP tests show that majority of the variables
included in the analysis are I(1), except for CPI for Slovakia and Slovenia and NEER
for Bulgaria and Lithuania which are stationary in levels (Table 1).

Sims [1982] advocated the time-varying coefficients model as a useful way of
dealing with changes in government policy and economic institutions. In contrast to
the STAR-type time specification that assumes a particular path and a smooth
transition between the regimes which could be too restrictive for the case of ERPT,
the use of the Kalman filter for the maximum likelihood estimation of time-varying
coefficients provides with flexibility [Darvas 2013]. The Markov switching
specification, as another alternative, assumes a limited number of states and thus
seems less attractive for the case CEE economies, which used to evolve gradually
and may not return to an earlier regime.
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For the purpose of this study, the algorithm of the Kalman filter is represented
by the following state space model:

Ap, =a,PVAR +® _Ap,_ +T _Ax_+M, g, _, (D

Zt = Htpt + tht + Ut’ (2)

where p; is a vector of consumer or producer prices at the time ¢ (in logarithms, as
indicated by lowercase letters), the matrix @,_; represents the state transition between

the time periods t—1 and t, x; is a vector of observed variables that are predetermined
(x, € [neeI; ,cpiger, ,brent, ]), I'1 is the matrix of coefficients for observed variables,

PVAR; is volatility of consumer (or producer) price inflation, & is a white noise error
vector, and A is the operator of first differences.

Table 1. Results of the Phillips—Perron unit root test

CPI PPI NEER
Country Level | First Diff Level First Diff Level First Diff
Czech Rep -2.03 —4.54™" -1.98 —4.79™" —1.89 —6.80""
Hungary -2.33 —5.41"" -1.51 -5.36"" -1.92 —14.80™"
Poland -2.61 -3.66" -2.05 —4.54™" —0.16 —7.72""
Romania 2.93 -3.81"" 2.90 -3.25™ 1.67 —5.54™""
Albania -2.58 -16.46™" -2.59 —6.54"" —1.64 -8.97""
Croatia -1.44 —6.36™" —1.83 -3.13" -2.10 —8.85""
Serbia 2.15 —3.42™" -2.13 -3.02™ 0.86 —8.58™"
Bulgaria -1.74 —5.57"" -1.87 —4.16™" 241" —7.64™"
Ili[i??donia -2.53 —6.14™" -1.85 —5.34™" -2.72 —~7.94""
Slovakia -3.18" —4.52"" 1.77 —2.88™" —0.87 -7.73""
Slovenia —4.17" —5.45™" —1.43 -1.77" 0.78 -7.71""
Estonia —0.88 -3.46" —1.44 -1.76" -2.35 -9.98™"
Latvia -1.18 -3.28" —-0.40 -3.01™ —1.48 —8.75™"
Lithuania -1.67 —4.55"" -2.33 —7.75"" —4.42™ —9.49™"

* a model with intercept and trend is used in most of the cases, with seasonally adjusted series
for CPI and PPI used; a model with no intercept and trend is used for CPI (Estonia,
Romania, Serbia), PPP (Croatia, Latvia, Slovakia, Slovenia), NEER (Poland, Romania,
Serbia, Slovenia); ***, ** and * denote statistical significance at the 1%, 5% and 10% level,
respectively.

Source: own calculations

It is assumed that inflation is inertial, being affected by its volatility, exchange
rate, commodity and foreign price shocks. Similar to Cunningham et al. [2017], the
ERPT is estimated with control for oil demand shock. For the CEE countries, it is
quite natural to proxy external prices with the consumer price index in Germany as
the largest European economy.
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Time-varying coefficients for the lagged value of p; are modelled as driftless
random walk which can capture various time paths of the parameters. On the other
hand, time-varying coefficients for predetermined variables are modelled as recursive
ones which implies relative stability of the relationships. The EViews 10 statistical
package was used for estimations.

EMPIRICAL RESULTS

The TVP estimates of the ERPT to consumer price inflation are presented in
Figures 1 and 2. Among countries with a floating exchange rate regime (Fig. 1),
Poland experienced a steep drop in the ERPT to CPI at the beginning of the 2000s
(similar developments but on a much smaller scale are present in Albania and
Serbia). A post-crisis strengthening of the ERPT is very sharp in Hungary, Serbia
and Croatia. For other countries, the value of the ERPT has not changed significantly
since 2010 but statistical significance of the estimated time-varying parameters has
become somewhat higher. It suggests that in a post-crisis environment of low
inflation and extremely low interest rates the ERPT to CPI is more stable.

Figure 1. Estimates of the ERPT to CPI for the countries with a flexible exchange rate regime
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For countries with a fixed exchange regime (Fig. 2), the ERPT seems to be
stronger, with no sign of an increase in its value or statistical significance for a post-
crisis period of 2010-2021 (except Bulgaria and Latvia). A downward trend in the
ERPT since the beginning of 2000s is observed in Estonia, Slovakia and Slovenia.

Except Albania, the Czech Republic, and Croatia, the ERPT to producer prices
is stronger in comparison to the ERPT to consumer prices for countries with a
floating exchange rate regime (Fig. 3). We notice a higher post-crisis ERPT to PPI
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in Croatia, Hungary, and Poland, while it is the opposite in the Czech Republic.
Among countries with a fixed exchange rate, the same outcome of stronger ERPT to
PPI is observed for Bulgaria and the Baltic States (Fig. 4). Slovakia and Lithuania
have experienced a sustained significant increase in the ERPT to PPI since 2010,
while it was temporary in Latvia.

Figure 2. Estimates of the ERPT to CPI for the countries with a fixed exchange rate regime
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Figure 3. Estimates of the ERPT to PPI for the countries with a flexible exchange rate regime
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For convenience, the results are aggregated for several groups of countries in
Table 2. On average, the ERPT to PPI is much higher in comparison to ERPT to CPI
for the Float-4 (the Czech Republic, Hungary, Poland, Romania) and the Baltic
countries for both pre- and post-crisis periods. A higher post-crisis ERPT to CPI is
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observed for the Float-3 countries (Albania, Croatia, Serbia), with an opposite
outcome for the Fixed-4 countries (Bulgaria, Slovakia, Slovenia, North Macedonia);
however, it is not the case for the ERPT to PPI for the latter. In the post-crisis period,
all groups of countries demonstrate a decrease in the standard deviation of estimated
time-varying parameters for the ERPT to both consumer and producer prices.

Figure 4. Estimates of the ERPT to PPI for the countries with a fixed exchange rate regime
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Table 2. Comparison of the ERPT to consumer and producer prices

NNNNNNNNNN

CPI PPI
Countri
ountries 2004Q1-2008Q2| 2010Q1-2021Q4| 2004Q1-2008Q2| 2010Q1-2021Q4
Float-4 0.070 (0.041) | 0.059(0.026) | 0210(0.053) | 0.225(0.034)
Float-3 0.088 (0.044) | 0.136(0.036) — 0.111 (0.075)
Fixed-4 0.190 (0.094) | 0.177(0.078) | 0.169(0.107) | 0.192 (0.088)
Baltic-3 0.092 (0.046) | 0.081(0.040) | 0.165(0.119) | 0.206(0.099)

* average standard deviation is in parentheses.
Source: own calculations

Our results mean that a widely recognized tendency for a decrease in the
magnitude of the ERPT, as found in international studies [Lopez-Villavicencio and
Mignon 2017, Patra, Khundrakpam and John 2020], is present in the CEE countries
but it is not extraordinarily strong. Except for Croatia, Serbia and Latvia, there is no
support for a significant increase in the magnitude of ERPT to CPI in a post-crisis
period since 2010, as it is found for the developing economies [JaSova, Moessner
and Takats 2019]. In relation to a study by Jimborean [2013], it is confirmed that
a lower exchange rate volatility can be a factor behind the higher ERPT, but it is only
a case for the magnitude of ERPT to CPI, not ERPT to PPL
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Among other results, inflationary effects of the world oil prices for CPI is
strong for Slovakia and North Macedonia, while in Hungary, Slovenia and Estonia
it is observed since 2020. As expected, sensitivity of the PPI to the world oil prices
is much more widespread. Besides Slovakia and North Macedonia, it is observed
since the beginning of 2000s in Croatia, Bulgaria and the Baltic States, while in other
countries this kind of relationship it is a more recent phenomenon (since the middle
of last decade). Except for Romania, Albania, Serbia, North Macedonia and Bulgaria,
domestic consumer prices are influenced by the German CPI. For the producer
prices, only Bulgaria and Estonia lack statistically significant relation to foreign
prices. Variability of CPI contributes to inflationary dynamics in almost all countries,
except Albania and Poland. On the other hand, variability of PPI is a significant
factor behind producer prices only in Serbia and Slovenia.

SUMMARY

Our study demonstrates that on average the incomplete ERPT is stronger for
countries with a fixed exchange rate regime, being in accordance with the results of
earlier studies. Since the middle of 2000s, the ERPT seems to be fairly stable in most
of the countries. A post-crisis strengthening of the estimated ERPT to consumer
prices is very sharp in Hungary and Serbia which practise inflation targeting, as well
as in Bulgaria and Latvia, both countries supporting a fixed exchange rate of their
currencies. With the exception of the Czech Republic, Romania, and Estonia, there is
a tendency for strengthening of the ERPT to producer prices in the wake of the world
financial crisis of 2008—2009. As a positive link between exchange rate and the
consumer and producer prices is observed in majority of countries (except the Czech
Republic), it argues in favour of using the exchange rate appreciation as an anti-
inflationary tool. Obviously, strengthening of the euro in respect to other world
currencies should be helpful for the countries which decided to peg their currencies
to the European common currency. Besides nominal exchange rate changes, for most
of the countries both consumer and producer prices are influenced by the consumer
price dynamics in Germany and by the world oil prices, though the latter is a more
recent phenomenon. Variability of CPI is a significant inflationary factor in almost
all countries, except Albania and Poland, while variability of PPI is a significant
factor behind producer prices only in Serbia and Slovenia.

REFERENCES

Aron J., Macdonald R., Muellbauer J. (2014) Exchange rate pass-through in developing and
emerging markets: A survey of conceptual, methodological and policy issues, and
selected empirical findings. Journal of Development Studies, 50(1), 101-143.

Baxa J., Sestofad T. (2019) The Czech exchange rate floor: Depreciation without inflation?
Working Paper Series, 1/2019. Czech National Bank, Prague, the Czech Republic.

Ben Cheikh N., Ben Zaied Y. (2020) Revisiting the pass-through of exchange rate in the
transition economies: New evidence from new EU member states. Journal of International
Money and Finance, 100, 102093.



Time-varying exchange rate pass-through in Eastern Europe 97

Bernini M., Tomasi C. (2015) Exchange rate pass-through and product heterogeneity: Does
quality matter on the import side? European Economic Review, 77(C), 117-138.

Cunningham R., Friedrich C., Hess K., Kim M. J. (2017) Understanding the time variation
in exchange rate pass-through to import prices. Staff Discussion Paper, 2017-12. Bank of
Canada, Ottawa.

Darvas Z. (2013) Monetary transmission in three Central European economies: evidence
from time-varying coefficient vector autoregressions. Empirics, 40(2), 363-390.

Garcia-Schmidt M., Garcia-Cicco J. (2020) Revisiting the exchange rate pass through: A
general equilibrium perspective. Journal of International Economics, 127(C), 103389.

Gust C., Leduc S., Vigfusson R. (2010) Trade integration, competition, and the decline in
exchange-rate pass-through. Journal of Monetary Economics, 57(3), 309-324.

Ha J., Stocker M., Yilmazkuday H. (2020) Inflation and exchange rate pass-through. Policy
Research Working Paper, 8780. World Bank, Washington, DC.

Hajnal M., Molnar G., Varhegyi J. (2015) Exchange rate pass-through after the crisis: The
Hungarian experience. MNB Occasional Papers, 121. Magyar Nemzeti Bank, Budapest,
Hungary.

Jasova M., Moessner R., Takats E. (2019) Exchange rate pass-through: What has changed
since the crisis? International Journal of Central Banking, 15(3), 27-58.

Jimborean R. (2013) The exchange rate pass-through in the new EU member States.
Economic Systems, 37(2), 302-329.

Kurtovié S., Sehi¢—Krslak S., Halili B., Maxhuni N. (2018) Exchange rate pass-through into
import prices of Croatia. Exchange Rate Pass-Through into Import Prices of Croatia. Nase
Gospodarstvo/Our Economy, 64(4), 60-73.

Lépez-Villavicencio A., Mignon V. (2017) Exchange rate pass-through in emerging
countries: Do the inflation environment, monetary policy regime and central bank
behavior matter? Journal of International Money and Finance, 79(C), 20-38.

Mirdala R. (2014) Exchange rate pass-through to consumer prices in the European transition
economies. Procedia Economics and Finance, 12, 428-436.

Ozkan I., Erden L. (2015) Time-varying nature and macroeconomic determinants of exchange
rate pass-through. International Review of Economics and Finance, 38(C), 56-66.

Patra M. D., Khundrakpam J. K., John J. (2020) Exchange Rate Pass-through in emerging
economies. RBI Working Paper Series, 01/2020. Reserve Bank of India, Delhi, India.
Sekine T. (2006) Time-varying exchange rate pass-through: experiences of some industrial

countries. BIS Working Papers, 22. Bank of International Settlements, Basel, Switzerland.

Sims C. A. (1982) Policy analysis with econometric models. Brookings Papers on Economic
Activity, 13(1), 107-164.

Svensson L. (2000) Open-economy inflation targeting. Journal of International Economics,
50(1), 155-183.

Takhtamanova Y. (2010) Understanding changes in exchange rate pass-through. Journal of
Macroeconomics, 32(4), 1118-1130.

Vonnak B. (2010) Risk premium shocks, monetary policy and exchange rate pass-through in
the Czech Republic, Hungary and Poland. MNB Working Papers, 2010/1, Magyar
Nemzeti Bank (Central Bank of Hungary), Budapest.



