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ABSTRACT

K. Malczyk. Exchange Rate Pass-Through to Inflation in Poland: VECM Analysis. Folia Oeconomica Cra-
coviensia

This paper applies Vector Error Correction (VEC) methodology to investigate effects of exchange
rate shocks to inflation and price setting processes in Poland, since National Bank of Poland (NBP)
have adopted inflation targeting policy and floating exchange rate regime in 1998. The size and the
speed of the pass-through at different stage of pricing chain (import prices, producer prices, con-
sumer prices) is measured by impulse response function (IRF). In addition, the relative importance
of the exchange rate shocks using forecast errors variance decompositions from the estimated
VECM is investigated. The results are interpreted in the context of NBP's conduct of monetary
policy, in the prospect of euro area accession.
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1. WPROWADZENIE

Celem niniejszego artykutu jest przedstawienie wynikow analizy wptywu zmian
kursu walutowego oraz procesdw je ksztattujgcych na ceny iinflacje w Polsce, od
momentu wprowadzenia przez Narodowy Bank Polski strategii bezpos$redniego
celu inflacyjnego, to jest od roku 1998.
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Na przestrzeni ostatnich dwo6ch dekad, zjawisko przenoszenia zmian kursu
na ceny (ang. exchange rate pass-through) w gospodarkach krajow wysoko uprze-
mystowionych stato sie przedmiotem intensywnych analiz zar6wno o charak-
terze teoretycznym, jak i empirycznym (m.in. McCarthy [1999], Hahn [2003],
Bussiere [2007], Landau i Skudelny [2009]). Natomiast w przypadku polskiej
gospodarki mozna stwierdzi¢, iz wtasciwe i kompletne poznanie mechanizmu
przenoszenia zmian kursowych na ceny nie zostato jeszcze dokonane. Aspekty
analizowanego zjawiska pojawiajg sie w pracach analitycznych Narodowego
Banku Polskiego (m. in. Kokoszczyniski i in. [2002], Cholewinski [2008], Grabek
iin. [2008]). Teoretyczne zaleznos$ci miedzy kursem a cenami szeroko przedstawia
Misztal [2008], [2009].

Zmiany polityki pienieznej, perspektywa cztonkowstwa Polski w trzecim
etapie Unii Gospodarczej i Walutowej, a takze efekty kryzysu gospodarczego
ostatnich lat, stanowia przestanke do ciggtej aktualizacji prowadzonych badan,
zaréwno poprzez wykorzystywanie mozliwie najSwiezszych danych, jak i udo-
skonalanie wykorzystywanych metod ekonometrycznych. Niniejszy artykut po-
dejmuje probe szerszej ilustracji efektu pass-through w rodzimej gospodarce.

W rozdziale drugim przedstawione zostang teoretyczne zatozenia dotyczace
istoty oraz determinant niepetnego przenoszenia zmian kursowych na ceny, ze
szczegOlnym naciskiem na relacje tagczace badane zjawisko z polityka pieniezng.
Rozdziat trzeci poSwiecony zostanie teoretycznemu zaprezentowaniu modeli
SVAR i SVECM oraz formalnemu przedstawieniu wskaznika stuzgcego do po-
miaru efektu przenoszenia zmian kursowych na ceny. W rozdziale czwartym
przedstawione zostang wyniki wstepnych analiz rzeczywistych danych i zapre-
zentowane konkluzje analiz ich statystycznych wtasnosci. Rozdziat pigty przed-
stawiac¢ bedzie ocene sity i szybkos$ci przenoszenia sie zmian kursu walutowego
na ceny iinflacje, do czego wykorzystane zostang funkcja reakcji na bodzce i de-
kompozycja wariancji btedu prognozy.

2. ISTOTA I PRZYCZYNY NIEPELNEGO PRZENOSZENIA ZMIAN
KURSU WALUTOWEGO NA CENY

W literaturze ekonomicznej spotka¢ mozna dwa ujecia efektu przenoszenia
zmian kursu na ceny wewnetrzne. Ghosh i Rajan [2009] definiujg to pojecie jako
stopienn wrazliwosci cen débrimportowanych na jednoprocentowg zmiane kursu
walutowego wyrazonego w walucie importera. Jednak, jak zauwazajg Hall i Tay-
lor [2007], w przypadku tzw. matych gospodarek otwartych z kursem walutowym
zwigzany jest $cisle r6wniez krajowy ogdlny poziom cen. Towary importowane
bezposrednio konkurujg z produktami krajowymi, natomiast dobra eksportowe
sprzedawane sg po cenach Swiatowych. Stopien wptywu zmian kursu na ogolny
poziom cen w kraju jest wiec o wiele szerszy (por. lhrig i in. [2007]). Dodatkowo
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zmiany kursu poprzez wptyw na konkurencyjno$¢ eksportu determinujg zmiany
produkcji, co z kolei wptywa na ceny krajowe. Kanat kursowy jest tez ogniwem
transmisji szokow zewnetrznych.

W zwiagzku z powyzszym mozna spotkac ujecie szersze opisywanego zagad-
nienia, w ktorym to efekt pass-through rozumiany jest jako tgczna reakcja zmian
roznych czynnikow takich jak: szoki podazowe (zmiany cen zewnetrznych)
i szoki popytowe (zmiany luki popytowej) na wskaznik cen towarow i ustug
konsumpcyjnych (CPI) (Kokoszczynski iin. [2002]). Transmisja w tym przypadku
przebiega nie tylko bezposrednio (poprzez ceny doébr importowanych), ale tez
kanatem posrednim poprzez wptyw cenimportu zaopatrzeniowego wywotujacy
zmiany cen produkcji sprzedanej przemystu (PPI). Dodatkowo wahania cen we-
wnetrznych wptywajac na popyt krajowy zmieniaja wielko$¢ luki popytowej, co
z kolei determinuje dalsze zmiany wskaznika CPI.

Kurs walutowy jest rowniez jednym z kanatdw transmisji impulséw polityki
pienieznej. Spadek wewnetrznej stopy procentowej prowadzi do obnizenia sie
atrakcyjnos$ci inwestycyjnej kraju. Implikuje to odptyw kapitatu krétkotermino-
wego pociggajacy za sobg deprecjacje rodzimej waluty. Spadek kursu korzystnie
wptywa na konkurencyjno$é eksportu, natomiast pogarsza warunki importu, co
sprzyja poprawie bilansu handlowego. Ros$nie krajowa produkcja i umacnia sie
wzrost gospodarczy. Odwrotny wptyw na gospodarke bedzie miat wzrost stopy
procentowej (szerzej Kazmierczak [2008] s. 124-125). Wszystkie wymienione za-
leznosci obrazuje schemat 1.

Zrédto: opracowanie wiasne.

Schemat 1 Mechanizm wptywu zmian kursu walutowego na ceny

Szukajac przyczyn niepetnego przektadania sie zmian kursu na ceny, w jed-
nej z pierwszych prac empirycznych analizujgcych opisywane zagadnienie,
Dornbusch [1987] rozwaza takie jego determinanty jak: udziat importu w rynku
kraju przeznaczenia, stopien homogenicznosci i substytucyjnosci dobr oraz skale
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rywalizacji eksporterow. Je$li udziat towardw zagranicznych w danym rynku jest
wysoki, eksporterzy beda sktonni absorbowaé negatywne zmiany kursu walu-
towego w celu utrzymania konkurencyjnos$ci swoich produktéw i zachowania
udziatow w rynku. Podobnie bedzie w sytuacji, gdy oferowane dobra konsu-
menci bedg w stanie zastagpi¢ produktami krajowymi. Zatem im rynek jest bar-
dziej konkurencyjny, tym efekt pass-through jest mniejszy. Dodatkowo autor wy-
mienia koszty transportu i dystrybucji zmniejszajgce skale spadku cen w wyniku
aprecjacji waluty importera.

Nie bez znaczenia sa tez tzw. koszty menu, czyli obciazenia jakie ponosza
sprzedawcy zmuszeni do czestych zmian cen. Dlatego wahania kursu uznawane
za kréotkotrwate lub niewielkie moga pozostaé¢ bez odzwierciedlenia w cenach
sprzedazy doébr. Niemniej jednak Pollard i Coughlin [2004] dowodzg, ze gdy
0 skali przenoszenia decydujg jedynie koszty menu, w dtugim okresie mozemy
mowié¢ o petnym efekcie pass-through.

Skala przenoszenia zmian kursu na ceny determinowana moze by¢ przez
celowe zachowania producentéw, w szczeg6lnos$ci stosowang przez nich strate-
gie cenowg i wybor waluty fakturowania sprzedazy (por. Fukuda i Ono [2006],
Campa i Goldberg [2002]). Strategia ustalania cen w walucie lokalnej (local cur-
rency pricing, LCP) bedzie przyczyniac¢ sie do nominalnej sztywnosci cen na rynku
docelowym, czyli niskiego stopnia przenoszenia zmian kursowych (Devereux
1 Engel [2003]). Misztal [2008] dodaje, ze konsekwencjg wyboru takiej strategii
bedag dostosowania jedynie w wolumenie importu. Do odmiennych rezultatow
prowadzi strategia ustalania cen w walucie kraju eksportera (producer currency
pricing, PCP), w ktorym to przypadku mamy do czynienia z bezpos$rednim prze-
noszeniem zmian kursowych na ceny importu.

Anderton [2003] analizujac réznice w efekcie pass-through miedzy Stanami
Zjednoczonymi a krajami Unii Europejskiej takze opiera sie na czynnikach mi-
kroekonomicznych. Autor konkluduje, ze im wyzsza elastyczno$¢ cenowa popytu
na towary importowane tym mniejsza sktonno$¢ producentéw do przenoszenia
zmian kursu na ceny. Sktonno$¢ ta natomiast ro$nie wraz ze wzrostem elastycz-
nosci cenowej podazy ddbr importowanych. Istotna wydaje sie tez inna konklu-
zja autora, moOwigca o wzglednie niskim stopniu przektadania si¢ zmian kurso-
wych w przypadku krajow cztonkowskich UE ubiegajacych sie o cztonkostwo
w strefie euro. Mozna zatem wysnu¢ wniosek, ze perspektywa wejscia Polski do
strefy euro moze stabilizowaé¢ ceny handlu miedzynarodowego, gdyz wahania
kursowe moga by¢ postrzegane jako tymczasowe i przemijajace.

W ptyw zmian kursowych na ceny moze rowniez zaleze¢ od prowadzonej
przez wtadze monetarne danego kraju polityki pienieznej, w tym polityki kursu
walutowego. Taylor [2000] twierdzi, ze skala przenoszenia zmian kursowych jest
nizsza w krajach o nizszej inflacji, gdzie polityka monetarna ma bardziej stabilny
charakter. W warunkach uporczywej inflacji firmy nie beda postrzega¢ wahan
kursowych jako krotkotrwatych, stagd wieksza ich sktonno$¢ do dostosowan ce-
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nowych. Zatozenie to znalazto potwierdzenie w analizach empirycznych (por.
Choudhri i Hakura [2006], Ca' Zorzi, Hahn i Sanchez [2007]).

Warto zaznaczy¢, ze kanat kursowy polityki pienieznej wydaje sie mieé
istotne znaczenie w przypadku mozliwego przystagpienia Polski do strefy euro.
Od stopnia podobienstwa pomiedzy mechanizmami transmisji polityki pieniez-
nej (w tym reakcji na szoki walutowe) zaleze¢ bedzie adekwatnos$¢ i skutecznos¢
wspdblnej polityki monetarnej dla polskiej gospodarki. Wymienione wyzej prace
dostarczajg wniosk6w, ze stopienn przenoszenia zmian kursowych na ceny jest
wyzszy w gospodarkach wschodzacych niz w krajach gospodarczo zaawanso-
wanych. Ca' Zorzi, Hahn i Sanchez [2007] argumentujg, ze moze to zaleze¢ od
wyboru rezimu kursowego i obawa przed rzeczywistym petnym uptynnieniem
kursu (fear offloating). Stawinski [2007] uzasadnia, ze banki centralne zwtaszcza
krajow rozwijajgcych sie czesto unikajg prowadzenia swobodnej polityki pieniez-
nej (czego warunkiem jest kurs ptynny), bojac sie¢ wtasnie wywotywania duzych
wahan kursowych.

Wraz z rozwojem badan nad wpltywem zmian kursowych na ceny wigkszg
wage zaczeto przyktadac¢ do analiz efektu pass-through w kontek$cie polityki sta-
bilizacyjnej banku centralnego oraz reakcji na szoki krajowe i zewnetrzne (m.in.
Hahn [2003]; Ito, Sasaki i Sato [2005]). Pojawity sie pytania, jak zmiennos$¢ kursu
przektada sie na inflacje konsumenta (CPI) oraz wzrost gospodarczy, tym samym
jaka powinna optymalna polityka pienigezna przy wykazanym niepetnym przeto-
zeniu zmian kursowych na ceny. Na przyktadzie wysoce otwartych gospodarek
Szwecji i Wielkiej Brytanii, Bernanke i in. [1999] pokazujg, ze niska inflacja moze
by¢ rezultatem wprowadzenia przez banki centralne Szwecji i Wielkiej Brytanii
strategii bezposredniego celu inflacyjnego. Bardzo znikomy wptyw zmian kursu
na inflacje konsumenta potwierdza tez szereg badan empirycznych (por. m.in.
McCarthy [1999], Gagnon i lhrig [2004]).

Mishkin [2008] zaznacza jednak, ze wspdtzalezno$¢ miedzy niewielkim
efektem pass-through a niskg inflacjg utrzymywac bedzie sie tak diugo, jak wta-
dze monetarne bedg zdecydowanie reagowa¢ na szoki, mogace niekorzystnie
wptynaé na dynamike cen. Autor dodaje réwniez, ze analizy stwierdzajgce niski
wpityw zmian kursowych na inflacje w rzeczywisto$ci ukazujg usredniony efekt
zroznych okreséw, arzeczywiste reakcje zaleza od tego, jaki konkretnie szok do-
tknagt gospodarke.

Dlatego tez istotne wydajg si¢ badania prowadzone na aktualnych danych,
ujmujace dynamicznie zmieniajace sie otoczenie gospodarcze. W przypadku
Polski bedg to czynniki wewnetrzne takie jak zmiany rezimu kursowego i calej
strategii polityki pienieznej, oraz zewnetrzne zwigzane m. in. z akcesjg do Unii
Europejskiej czy skutkami kryzysu $wiatowego ostatnich lat. Pytanie o zalezno$¢
miedzy kursem a inflacjg wydaje sie istotne szczeg6lnie w perspektywie wejscia
do strefy euro i zwigzanej z tym koniecznoS$ci spetnienia zaréwno kryterium
niskiej inflacji, jak i stabilnego kursu.
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3. SPECYFIKACJA MODELU

Analiza opisanego we wprowadzeniu zagadnienia wymaga uporzgdkowania
opisu powigzah miedzy wymienianymi wielko$ciami ekonomicznymi. Powszech-
nymi narzedziami stosowanymi w analizie polityki ekonomicznej (a w szczegdl-
nosci polityki pienieznej) sa3 — zaproponowane przez Simsa [1980] — struktu-
ralne modele wektorowej autoregresji (Structural Vector Autoregressions, SVAR)
(Charemza i Deadman [1997] s. 155, Kokoszczynski [2004] rozdz. 7).

Niech punktem wyjscia bedzie K-wymiarowy model VAR(p) zapisany w for-
mie zredukowanej:

yt = Aiyt-i + — + Apyt-p + ut (i)

gdzie yt jest wektorem obserwowalnych zmiennych o wymiarach (K X 1),
Aj(j =1 —p) to (K X K) wymiarowe macierze parametréow stojacych przy op6z-
nionych zmiennych endogenicznych, natomiast ut reprezentuje K-wymiarowy
biatoszumowy gaussowski sktadnik losowy ut ~ iiN (0, Ru).

Przy zatozeniu stacjonarnos$ci zmiennych rownanie (1) mozna przedstawic
w postaci reprezentacji wektorowej $redniej ruchomej (Vector Moving Average,
VMA) (Lutkepohl [2005]):

yt = Ut + UiUt-1+ Uut2 + — 2)
gdzie

o 0= b2 3)
j=i
oraz Uo= IKiAj = 0dlaj > p.

Reprezentacja w postaci VMA jest pomocna w wyprowadzeniu podstawo-
wego narzedzia w badaniu czyli funkcji reakcji na bodziec (impulse response func-
tion, IRF). Okres$la ona dynamiczng reakcje zmiennej w modelu VAR na zaburze-
nie sktadnika losowego. Formalnie, (i,j)-ty element macierzy Usobrazuje wptyw
jednostkowego zaburzenia, ktére dotkneto zmienng j w momencie t, na i-tg
zmienng w modelu, po uptywie s okresow od momentu t.

Niestety, przy zatozeniach modelu (1), warto$ci funkcji reakcji mogg nie od-
dawac relacji miedzy jedynie dwiema zmiennymi. Wynika to z mozliwosci wy-
stagpienia jednoczesnych korelacji miedzy sktadnikami losowymi poszczegdl-
nych réwnan (macierz Ru nie jest diagonalna). Sposobem na przezwyciezenie
problemu jednoczesnych korelacji miedzy sktadnikami losowymi modelu (1) jest
przedstawienie go w postaci strukturalnej:

B-lyt = B 1Aiyt-1 + ... + B lApyt_p + £t (4)

Nalezy dodaé¢, ze macierz B jest nieosobliwa wymiaru (K X K). Natomiast
wektor £t nazywany jest wektorem strukturalnych innowacji. Modele (1) i (4)
taczy zalezno$é:



25

ut = Bst (5)

W zwigzku z powyzszym zachodzi relacja Ru = BREB', co przy zatoze-
niu braku korelacji i jednostkowych wariancji elementéw £t, tj. RE = IK czyli
£t ~ iiN(0, 1K) daje nastepujacg posta¢ macierzy kowariancji sktadnika losowego ut:
Ru = bb" (6)

Widac¢ wiec, ze wyjsciowy model (1) mozna interpretowac jako jedng z wer-
sji modelu strukturalnego (4). Do identyfikacji modelu potrzebne jest natozenie
restrykcji na macierz B. Z wtasnos$ci symetrii macierzy kowariancji otrzymuje sie
K(K+1)/2 restrykcji. Do okres$lenia identyfikowalnos$ci modelu strukturalnego
niezbedne jest natozenie dodatkowych K(K-1)/2 restrykcji. W niniejszym bada-
niu macierz B zostata otrzymana w wyniku dekompozycji Choleskiego macierzy
kowariancji Ru.W tym przypadku macierz B jest macierza trojkatng dolng, a caty
model ma strukture rekursywng. Kazda kolumna macierzy B jest identyfikowalna
z doktadnoscig do znaku.

Przy takim sposobie identyfikacji, posta¢ (2) modelu mozna zapisa¢ nastepu-

jaco:
Vt = Aoft + A1ft-i + — @)

gdzie Ai= UiB( = 0,1,2,...). Macierze zawierajg wartosci tzw. ortogonalnych
funkcji reakcji impulsowej, tj. po wyeliminowaniu jednoczesnych korelacji mie-
dzy sktadnikami losowymi poszczegdlnych rownan. Takie rozwigzanie pozwala
wykorzysta¢ kolejne narzedzie interpretacyjne w analizie modeli VAR jakim jest
dekompozycja wariancji btedu prognozy.

Jesli do oznaczenia (i,j)-tego elementu macierzy Asuzyje sie oznaczenia Ay,sto
wariancje btedu prognozy yk,T+h- Vk,T+h\T mozna zapisac¢ jako

= N + eee + = /\(Ajyyo + eee + (8)
5=0 j—1

Wyrazenie (Ajy,0+ me + interpretuje sie jako udziat zmiennejj w wa-
riancji btedu prognozy zmiennej k dla horyzontu h. Po podzieleniu powyzszego
wyrazenia przez o\{h) otrzymuje sie procentowy udziat zmiennej j w wariancji
btedu prognozy zmiennej k dla h-tego okresu prognozy:

« auh) 9)

Estymacja modelu SVAR jest zasadna przy zatozeniu kowariancyjnej sta-
cjonarnos$ci zmiennych. Moze by¢ tak, ze dane niestacjonarne kategorie eko-
nomiczne zmieniajg sie w zblizony do siebie sposdb, a taczace je relacje maja
trwaty i dtugookresowy charakter, bedacy wynikiem wspolnego trendu stocha-
stycznego. W takim przypadku kombinacje liniowe miedzy zmiennymi moga
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by¢ stacjonarne. Jesli istnieje dtugookresowy zwigzek migdzy zmiennymi, a od-
chylenia od dtugookresowej $ciezki rownowagi sg stacjonarne to zmienne takie
nazywa sie skointegrowanymi (Charemza i Deadman [1997]). Pominiecie faktu,
ze zmienne mogga sie ze sobg kointegrowac¢, prowadzi¢ bedzie do utraty istotnej
informacji w modelowaniu i pozbawienia modelu wtasnosci dtugookresowych
(por. Charemza i Deadman [1997], Favero [2001]).

Narzedziem pozwalajagcym na analize szereg6w skointegrowanych, dekom-
pozycje ich zmienno$ci na relacje dtugookresowe, krétkookresowe wahania i lo-
sowe zaburzenia (a takze eliminujagcym wspolne trendy stochastyczne) sg wek-
torowe modele korekty btedu (Vector Error Correction Model, VECM) (Johansen
[1988]).

Zredukowang forme K-wymiarowego modelu VAR(p) postaci (1) mozna prze-
ksztatci¢ do nastepujgcej postaci:

AVt = n yt1 +T1Ay; 1+ ... + rplAyt-p+i + ut (10)
gdzie:
n =-(lk-Ai- ...-Ap), (11)
zasdlap>1 T, = -(A;+i + ... + Ap), (12)
i=1, ...,p-1

Jesli rzgd macierzy P rowna sie r i spetniony jest warunek 1 <rz(P) <K - 1,
to mozna dokona¢ dekompozycji macierzy P na iloczyn dwu macierzy petnego
rzedu kolumnowego, mianowicie

n = ab’ (13)

gdzie a ib majg wymiary (K X r). W takim przypadku zapisang rownaniem (10)
forme modelu VAR nazywa sie wektorowym modelem korekty btedu (VECM).
Macierz b zwana jest macierzg kointegrujacg, a kazda kolejna jej kolumna od-
powiada wektorowi kointegrujagcemu liniowo niezaleznemu od pozostatych, wy-
znaczajacemu rownowage diugookresowg. lloczyn b'ytjest stacjonarny i stanowi
jeden z r mechanizmow korekty btedu. Macierz a okre$la szybkosé¢, z jakg doko-
nuje sie korekta odchylen poszczegdélnych zmiennych od rownowagi dtugookre-
sowej, stad zwana jest macierzg dostosowan (por. Charemza i Deadman [1997],
Syczewska [2007]).

Model VECM mozna traktowa¢ jako zredukowang posta¢ strukturalnego
wektorowego modelu korekty btedu (SVECM), ktéry z kolei jest izomorficznym
przeksztatceniem modelu SVAR. Dla zdefiniowanego réwnaniem (4) modelu
SVAR odpowiadajgca mu posta¢c SVECM przedstawia sie nastepujaco:

B-* = B-'cipy,-! +B-* + £ (14)
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gdzie wszystkie oznaczenia pozostajag niezmienne, tj. yt jest K-wymiarowym
wektorem obserwowalnych zmiennych, a i b sg odpowiednio macierzami do-
stosowan i kointegrujagca o wymiarach (K X r), rjG =1...p -1) to (K X K) wy-
miarowe macierze parametrow krdtkookresowych, natomiast £t reprezentuje
K-wymiarowy biatoszumowy sktadnik losowy £t ~ iiN(0,1K) i zachowana jest za-
leznos¢ (5).

Zgodnie z koncepcjg wysunietg przez McCarthy'ego [1999] site przetozenia
zmian kursowych na ceny mozna mierzy¢ jako stosunek skumulowanej zmiany
odpowiedniego agregatu cenowego, jaka nastgpita od momentu zmiany kursu,
do tgcznej zmiany kursu walutowego, ktora te zmiane cen wywotata. Powyzsza
zaleznos$¢ rowna jest stosunkowi wartos$ci funkcji reakcji danego agregatu ceno-
wego W momencie t+s na szok kursowy powstaty w momencie t, do wartosci
funkcji reakcji kursu walutowego na innowacje, ktéra te zmiane wywotata. Za-
lezno$¢ te dla cenimportu mozna zapisac€ jako:

= IRFjimp, £ neer,s)
“+s IRF (neer,£neers) ()

gdzie IRF(i,j,s) = dyift+s/dfjt oznacza warto$¢ odpowiedniej funkcji reakcji na
impuls, a imp oraz neer oznaczajg odpowiednio ceny importu oraz kurs walu-
towy.

Wspétczynnik zdefiniowany réwnaniem (15) mozna wykorzysta¢ do ana-
lizy reakcji cen jak i pozostatych wielkosci ekonomicznych na zaburzeniainnych
sktadnikéw losowych (pamietajac, ze szoki powinny by¢ wzajemnie nieskorelo-
wane, co przy zatozeniu tgcznej normalnosci oznacza ich niezalezno$¢ stocha-
styczng).

Zgodnie z zalezno$ciami przedstawionymi na schemacie 1, przedmiotem za-
interesowania jest analiza przenoszenia zmian kursowych nie tylko na ceny to-
waréw importowanych, lecz takze przektadanie si¢ tych zmian na poszczego6l-
nych etapach tancucha cenowego, tj. od cen importu, poprzez ceny produkcji
sprzedanej przemystu (PPI), az do cen towarow i ustug konsumpcyjnych (CPI)
(por. Blanchard [1982]). Nalezy przy tym zaznaczy¢, ze zmiany kursu mogga od-
dziatywaé na ceny na poszczegO6lnych etapach w sposéb bezpos$redni lub by¢
efektem przeniesienia zmian z poprzedniego ogniwa, co ze wzgledu na wptyw
na szybkos$c¢ i site zjawiska pass-through uwzgledniono podczas formalizacji mo-
delu. Dodatkowo, w celu precyzyjnego opisania zmian kursu walutowego do
analizy wiaczono te czynniki, ktore dotykajac gospodarke w istotny sposob wpty-
wajg na zmienno$¢ kursu, przede wszystkim takie jak zewnetrzne szoki popy-
towe i podazowe. Nie mozna tez pomingé efektow wptywu polityki pienieznej
na caty modelowany system.

Bazujgc na pracach McCarthy'ego [1999] i Hahn [2003] zaproponowano tan-
cuch transmisji, majacy oddawac¢ przyczynowo-skutkowy charakter przenosze-
nia sie zaburzen miedzy zmiennymi, w tej samej jednostce czasu (por. definicje
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tafcucha dystrybucji zaproponowang przez Cholewinskiego [2008]). Odpowiednie
uporzadkowanie zmiennych jest niezwykle istotne, gdyz moze stanowi¢ prze-
stanke teoretyczng do narzucenia odpowiedniej struktury na macierz B w opisa-
nym uprzednio modelu SVAR.

Na pierwszych dwéch miejscach tancucha umiejscowione zostaty zmienne
oddajgce efekty szokéw odpowiednio podazowych (oil) i popytowych (prod).
Oznacza to, ze szoki podazowe wptywajg jednocze$nie na wszystkie pozostate
zmienne w systemie, natomiast nie ma zalezno$ci odwrotnej. Szoki popytowe
w tej samej jednostce czasu wptywaé beda na wszystkie zmienne za wyjatkiem
pierwszej, itd. Na trzecim miejscu umiejscowiono zmienng reprezentujacg na-
rzedzie banku centralnego (ir), co oznacza, ze reakcje wtadz monetarnych na-
tychmiastowo uwzgledniajag zmiany czynnik6w umiejscowionych na pierwszym
i drugim miejscu. Odwrotng kolejnos¢ miedzy stopa procentowg a zmienng
obrazujacg popytowa strone gospodarki zaobserwowaé mozna w pracy Hahn
[2003], ktoéra argumentuje, ze dane o PKB dostepne sg z op6znieniem, wobec
czego bardziej zasadne wydaje sie umiejscowienie tej zmiennej na trzeciej po-
zycji. Zdaniem autora ciezko utrzymacé to zatozenie, ze wzgledu na ewidentne
op6znione efekty decyzji wtadz monetarnych w sferze realnej. Kolejng zmienng
w tancuchu jest kurs walutowy (neer). Jego zmienno$¢ w danym okresie bedzie
determinowana przez szoki podazowe, popytowe oraz nieoczekiwane zmiany
stopy procentowej, ktore miaty w tym okresie miejsce. Ostatnie trzy ele-
menty tancucha to odpowiednio ceny importu (imp), producenta (ppi)i konsu-
menta (cpi), co odzwierciedla poszczegdlne etapy produkcji bgdz dystrybucji
débr.

Na podstawie opisu przedstawionego powyzej mozna przedstawi¢ konkretny
wektor zmiennych endogenicznych postaci: yt = [oilt,prodt,irt,neert,impt, ppit, cpit]'
natomiast zapis rownania (5) dla przyjetych oznaczen zmiennych bedzie mial
postac:

uf h pet
r*prod
ufrd
u” b-n bl2 bu et
1tneer C*neer
bu bl3 b-a bu (16)
uinp bsi bu biS biS bs5 ryimp
Ufp &6i bl5 Dbi6 bi6 bs6 ass ef

bu bi6 bu bu bsi bsi bn
Uf . et
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4. WSTEPNE ANALIZY BADANYCH SZEREGOW CZASOWYCH

Podstawe badania stanowi nastepujacy zbidr zmiennych: oil — logarytm natu-
ralny Sredniej Swiatowej ceny barytki ropy naftowej (w USD), prod — logarytm
naturalny wyrownanego sezonowo indeksu produkcji przemystowej w Polsce
(2005=100), ir — logarytm naturalny $redniej rocznej rynkowej stopy procen-
towej 1-miesiecznych lokat miedzybankowych (WIBOR 1M, Warsaw Interbank
Offer Rate), neer — logarytm naturalny indeksu nominalnego efektywnego kursu
walutowego ztotego (2005=100) oraz wyréwnane sezonowo logarytmy naturalne
indekséw cen: imp — importu do Polski (2005=100), ppi — produkcji sprzedanej
przemystu w Polsce (2005=100), cpi — koszyka towarow i ustug konsumpcyjnych
w Polsce (2005=100).

Zrédto: opracowanie wiasne.

Wykres 1 Ceny ropy naftowej oilt, produkcja przemystowa prodt, stopa procentowa irt,
kurs walutowy neert (logarytmy naturalne)

Zrédto: opracowanie wiasne.

Wykres 2. Indeksy: cen importu impt, cen producenta ppit, cen konsumenta cpit
(logarytmy naturalne)
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W ykorzystane dane obejmujg okres od stycznia 1998 roku do sierpnia 2009
roku, co stanowi 140 miesiecznych obserwacji. Aby zachowa¢ interpretacyjna
spéjnos¢ wynikéw, poczatek rozwazanego okresu wigze sie z wprowadze-
niem kluczowych zmian instytucjonalnych w NBP oraz zmiang strategii po-
lityki pienieznej na bezposredni cel inflacyjny. Dodatkowo nalezy podkreslic,
ze okres od lutego 1998 uwazany jest za faktyczny poczatek obowigzywania
systemu kursu ptynnego (Stawinski [1999]), pamietajgc jednocze$nie, ze obo-
wigzujgca do kwietnia 2000 r. miesieczna administracyjna deprecjacja ztotego,
mogta determinowaé¢ zachowania podmiotow gospodarczych ustalajgcych
ceny na rynku krajowym. Jest to istotne w analizie zjawiska pass-through, kto6-
rego poziom moze zaleze¢ od rezimu kursowego. Koniec wybranego okresu
(sierpien 2009) wigze sie z dostepnos$cig danych w momencie rozpoczecia ana-
lizy.

W celu analizy stopnia zintegrowania proceséw generujacych szeregi wy-
korzystane zostaty testy pierwiastka jednostkowego Dickeya i Fullera, Phillipsa
i Perrona oraz test stacjonarnos$ci KPSS (doktadne wyniki analizy przedstawia
Malczyk [2010]). Wyniki testow wskazaty na stacjonarno$¢ pierwszych przyro-
stow cen ropy naftowej, indeksu produkcji przemystowej (czyli dynamiki pro-
dukcji) oraz kursu walutowego. W przypadku stopy procentowej testy ADF
i PP bez zmiennych deterministycznych wskazaty na stacjonarno$¢ na pozio-
mach, lecz gdy zmniejszono poziom istotno$ci do 0,01 nie byto podstaw do od-
rzucenia hipotezy zerowej. Moze to sugerowaé¢ btagd Il rodzaju, tym bardziej,
ze pozostate testy sugerowaty wynik odmienny. Z analizy wykresu (patrz wy-
kres 1) wynika, ze badany szereg nie jest generowany przez proces stacjonarny,
wobec czego uznano, ze jest zintegrowany w stopniu pierwszym. W przypadku
szeregow tworzgcych tancuch cenowy watpliwo$ci nie budzity jedynie rezul-
taty testdw cen importu, wskazujace na stacjonarnos$¢ ich pierwszych przyro-
stow czyli inflacji importu. Nie ma natomiastjednoznacznej odpowiedzi na py-
tanie czy stacjonarne sg inflacja producenta oraz inflacja konsumenta. Wartos$ci
statystyk w testach ADF oscylujg na granicy odrzucenia hipotezy zerowej. Co
wiecej, zaobserwowaé¢ mozna wzrost ich wartosci wraz ze zblizaniem sie obli-
czonej pomocniczo wartosci statystyki DW do 2. W zwiazku z tym wyniki su-
gerujgce odrzucenie HO moga by¢ zafatszowane wystepowaniem autokorelacji
sktadnika losowego w rownaniu regresji. Stacjonarno$¢ inflacji sugerujg nato-
miast testy PP Testy KPSS nie dajg jednoznacznych rozstrzygniec.

Przygladajac sie problemowi od strony teoretycznej nalezy zauwazy¢, ze
okres transformacji w Polsce taczy sie z prowadzeniem przez wtadze monetarne
polityki dezinflacyjnej. Moze to sugerowac, ze indeksy cenowe sg szeregami zin-
tegrowanymi w stopniu drugim (Majsterek [2008]). Z drugiej strony okres analizy
nie obejmuje pierwszych lat przemian, kiedy wtadze monetarne walczyty z upo-
rczywa inflacjag. Natomiast pdzniejsze wprowadzenie strategii BCI przyczynito
sie do stabilizacji zmiennosci inflacji.



31

Bioragc pod uwage powyzsze argumenty, ciezko jednoznacznie rozstrzygnac¢
o stopniu integracji indeksow PPl i CPI (konkluzje testow stopnia zintegrowa-
nia szeregéw czasowych przedstawia tabela 1). W zwiagzku z tym, dalsza analiza
przeprowadzona zostata w dwéch wariantach, uwzgledniajgcych przypadki: zin-
tegrowania inflacji producenta i konsumenta w stopniu pierwszym oraz traktu-
jacym te szeregi jako stacjonarne. Rozwazone zostaty 2 warianty wektora zmien-
nych endogenicznych:

Wariant I:  y() = (oilt,prodt,irt, neert, impt, ppit, cpit)’

W ariant Il: y/n) = (oilt,prodt,irt,neert,impt, Dppit, Dcpit)".

Tabela 1
Podsumowanie analizy stacjonarnosci szeregéw czasowych
Zmienna ADF PP KPSS Decyzja

oil i(i) 1(2) 1(2) 1(2)
prod i(i) 1(2) 1(2) 1(2)
neer i(i) 1) 1) I(1)

ir 1(0)/1(2) 1(0)/1(2) (1) 1(2)
imp I(1) I(1) I(1) I(1)

ppi 1(DN12) I(1) I(1) 1(2)/1(2)

cpi 1W)/1(2) 1) IW12) 1(W)12)

Zrédto: opracowanie wiasne.

W badaniu zatozono, ze kazdy z wariantow zawiera zmienne zintegrowane
w stopniu pierwszym, to jest: y® ~ I(1) jak i y/n) ~ I(1), tym samym analizie
zostato poddane wystepowanie potencjalnej kointegracji typu CI(1,1). Nale-
zy przy tym zaznaczy¢, ze obnizenie stopnia integracji zmiennych 1(2) do I(1)
poprzez réznicowanie nie jest jedynym rozwigzaniem podczas analizy kointegra-
cyjnej. Mozliwe jest tez przeksztatcenie modelu VECM do postaci pozwalajgcej
analizowaé¢ zwigzki kointegracyjne typu CI (2,2), co rozszerza mozliwos$¢ inter-
pretacji ekonomicznych (por. Majsterek [2003], [2008]).

W celu odpowiedniego doboru rzedu op6znien p, pomocniczo przeprowa-
dzono analize reszt modelu VAR. Ze wzgledu na fakt, ze analizowane poziomy
zmiennych charakteryzujg sie trendem oraz niezerowa $rednig, wprowadzono do
modelu odpowiednie zmienne deterministyczne. Dodatkowo wigczona zostata
zmienna sztuczna impulset=1 dla t= 78, impulset=-1 dla t=79 i impulset=20
dla t~78i 79. Okres 78 w szeregu oznacza czerwiec 2004 roku, miesigc po wejsciu
polski do Unii Europejskiej. Dane cen importu wykazaty w tamtym momencie
chwilowy, silny wzrost, po czym sytuacja wrocita do réwnowagi, czyli inflacja
importu w okresie 78 charakteryzuje sie silnym skokiem oraz analogicznym
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spadkiem w okresie nastepnym. W zwigzku z tym zasadne wydaje si¢ zniesie-
nie wptywu tej zmiennej na oszacowania parametrow modelu (por. Cholewinski
[2008]). Ostatecznie do dalszych analiz wykorzystano model postaci:

yt = Aiyt-i + — + APyt-P+ CDt + ut 17)

gdzie Dt = [1,t, impulset]' jest wektorem zmiennych deterministycznych, a C ma-
cierzg wspotczynnikéw stojacych przy tych zmiennych.

W celu wyboru odpowiedniego rzedu opdznienia dokonano analizy autoko-
relacji reszt oszacowane zostaly modele VAR w obu wariantach, wychodzac od
najmniejszego rzedu opoznien, tj. p = 1. Nastepnie analizie poddawano sktadniki
losowe tych modeli. Gdy wartos¢ funkcji autokorelacji dla reszt modelu nie byta
zadowalajgca zwiekszano rzgd opo6znienia, az do momentu uzyskania wynikow
pozwalajacych uznac reszty za niewykazujace istotnej autokorelacji. Dla obu wa-
riantow przy rzedzie op6znieniap = 3 uznano, ze sktadniki losowe nie wykazuja
istotnej autokorelacji. Inng konkluzjg analizy byto stwierdzenie, ze poszerzenie
modelu VAR o dodatkowe roczne op6znienie mogtoby korzystnie wptyngé na
rozktad sktadnika losowego w tym réwnaniu. Zwiekszenie rzedu op6znien mo-
delu, przy tak krotkim szeregu czasowym, prowadzi jednak do spadku istotnosci
oszacowanych parametrow. W zwigzku z tym rzagd rowny 3 uznano za wystar-
czajacy (szerzej Malczyk [2010]).

Ponadto przeprowadzono test Jarque-Berra na normalnos$¢ rozktadu sktad-
nikow losowych w kazdym z réwnan. Przy rzedzie opdznienia p = 3 sktadniki
losowe pieciu pierwszych rownan mozna uznac¢ za podlegajagce rozktadowi nor-
malnemu. Natomiast zwiekszanie liczby opd6znien (podczas badania wykonano
analizy do VAR(6)) nie pozwala na uznanie za normalne sktadnikéw losowych
w dwdch ostatnich rdwnaniach, zarbwno w wariancie pierwszym jak i drugim.
Szczegbétowgq analize reszt dla modelu z trzema opdznieniami przedstawia ta-
bela 2. Warto$ci wspotczynnika sko$nosci oraz kurtozy dla rownan cen produ-
centa i konsumenta (wariant I) oraz ich odpowiednich pierwszych przyrostow
(wariant Il) znacznie odbiegaja od wartosci teoretycznych tych momentéow dla
rozktadu normalnego. Ciezko zatem utrzymaé¢ wyartykutowane w rozdziale
trzecim, robocze zatozenie o normalnosci sktadnika losowego modelu VAR. Dla
celu analizy kointegracji zatozenie to zostato nadal podtrzymane, przy czym
nalezy pamietaé, ze do wnioskdw ptyngcych z tej analizy nalezy podchodzié
ostroznie.

W celu ustaleniarzedu kointegracji badanych szeregow wykorzystane zostaty
zaproponowane przez Johansena [1988] testy §ladu oraz test najwiekszej wartosci
wtasnej. Ostatecznie wykorzystany zostat model postaci:

Ayt =TDt+ nytl + Ti Ayt-l + — + Tp-1 Ayt-p+i + CDt + ut (18)

gdzie Dt = [1,impulset]
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Tabela 2
Podsumowanie testu JB dla modelu z trzema op6znieniami
Wariant | Wariant Il
B p-value skosno$¢  kurtoza JB p-value skosno$¢  kurtoza
M 1,470 0,479 -0,192 2,662 2,192 0,334 -0,289 2,766
w 1,178 0,554 0,228 2,989 1,190 0,551 0,227 2,936
B 4,259 0,118 0,125 3,833 4777 0,091 0,021 3,920
w 2,647 0,266 -0,338 2,892 5,667 0,058 -0,496 3,141
N 0,270 0,873 0,019 3,216 2,362 0,306 -0,138 3,586
M 1214,130 0,000 1,231 17,483 1062,417 0,000 1,614 16,358
M 34,577 0,000 0,601 5,128 21,885 0,000 0,412 4,791

Zrédto: opracowanie wiasne.

Brak restrykcji na stata w modelu oznacza, ze poziomy zmiennych obserwo-
walnych mogg podlega¢ trendowi liniowemu, lecz jest on ortogonalny w sto-
sunku do przestrzeni kointegracyjnej. Innym rozwigzaniem bytoby wtaczenie
trendu lub statej do przestrzeni kointegracyjnej. Takie warianty modeli, zgodnie
z sugestiami Lutkepohla [2005] (podrozdziat 8.2.8), byty testowane za pomocy
testow logarytmu wiarygodnos$ci. Konkluzja tej procedury byto stwierdzenie, ze
najlepszym modelem jestten zaproponowany réwnaniem (18).

W celu doboru odpowiedniej liczby opdznieA w modelu, oprécz analizy reszt
postuzono sie dodatkowo sugerowanymi w literaturze kryteriami informacyj-
nymi: Akaike (AIC), Schwarza (SC), Hannana-Quinna (HQ), koAcowym btedem
predykcji wewnatrzprobkowej (ang. Final Prediction Error, FPE) oraz testem loga-
rytmu wiarygodnoséci (LR). Poniewaz wykorzystane procedury dostarczyty roz-
bieznych rezultatéw, testy rzedu kointegracji wykonane zastaty dla liczby op6z-
nien modelu VAR od 1 do 7. Wyniki przedstawia tabela 3. W ostatniej kolumnie
kazdego z wariantéw zaznaczono, czy na dany rzad op6znienia wskazywato ja-
kiekolwiek kryterium.

Jeden rzad op6Znienia, mimo wskazan kryteriow HQ i SC odrzucono, gdyz
w modelu VECM oznaczatoby to brak opdznionych przyrostéw. Na podstawie
analizy reszt modelu VAR podjeto rowniez decyzje o wykluczeniu rzedu opdz-
nien rownego dwa. W przypadku trzech op6zniefn w wariancie pierwszym za-
rowno test $ladu jak i najwiekszej wartosci wtasnej wskazujg na dwa wektory
kointegrujagce. W zwiazku z tym dalszej analizie poddano model VECM o takiej
specyfikacji. Identyczne postgpiono w wariancie drugim. gdzie na rzad op6z-
nienia rowny trzy wskazywaty kryteria informacyjne FPE i AIC. Liczbe wekto-
row kointegrujacych okreslono zgodnie z wynikiem testu najwiekszej wartosci
wiasnej.
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Tabela 3

Podsumowanie testéw rzedu kointegracji w zaleznosci od liczby op6znien modelu VAR

Wariant | Wariant Il
Vv TRACE MAX Kryterium TRACE MAX Kryterium
1 4 4 HQ, SC 5 3 HQ, SC
2 4 2 3 3
3 2 2 5 2 FPE, AIC
4 2 0 FPE 3 0
5 2 1 3 1
6 2 1 2 2 LR
7 3 1 LR, AIC 3 2

Zré6dto: opracowanie wiasne.

Nalezy zaznaczy¢, ze kazda decyzja — zaréwno co do rzedu opO6znien jak
i liczby wektoréw kointegrujagcych — ma charakter arbitralny. Problem ten
mozna rozwigza¢ na gruncie bayesowskim. Przykiad analizy kontegracyjnej
z wykorzystaniem baysowskiego poréwnywania modeli i tgczenia wiedzy (kto-
rego podstawy omawia Osiewalski [2001], punkt 1.2) mozna odnalez¢ m.in.
w pracy Wroblewskiej [2009].

5. WYNIKI EMPIRYCZNE

Konkluzjg analizy kointegracji zmiennych jest oszacowanie dwéch wariantow
modeli, z ktérych kazdy zawiera dwa wektory kointegrujagce. Zgodnie z podej-
§ciem Johansena [1988] w pierwszym etapie estymacji wykorzystano regresje nie-
petnego rzedu (reduced rank regression) do oszacowania wartosci wektoréw koin-
tegrujacych. Posiadajac oceny metody najwiekszej wiarygodnos$ci dla macierzy b,
oszacowano model VECM zwyktg metodg najmniejszych kwadratow (ré6wnanie
po réwnaniu). Nastepnie, w celu wyeliminowania parametréow charakteryzu-
jacych sie stabg statystyczng istotno$cig wykorzystano procedure sekwencyjnej
redukcji zmiennych (System Sequential Elimination of Regressors, SER). Polega ona
na tym, ze w kazdym kroku procedury parametr z najnizszym ilorazem t jest
potencjalnie eliminowany z modelu, decyzja o wykluczeniu zmiennej podej-
mowana jest na postawie wybranego kryterium informacyjnego. W niniejszym
badaniu wykorzystano kryterium Akaike. Po natozeniu zerowych restrykcji na
statystycznie nieistotne parametry model VECM zostat oszacowany Uog6lniong
Metodg Najmniejszych Kwadratow. Ostatnim etapem estymacji byta dekompo-
zycja Choleskiego macierzy kowariancji sktadnika losowego w modelu VECM
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na iloczynm aderzy tréjkg tnych BB', co po przemnozenia macsorzy peramrto6w
przez odwrotno$¢ macierze wzeunkOw atruktuzalnood k-ldoprowadzitod o
pezekoatztceniod cmodelu ZVECM (zgadnie z cBwuznizm (dt)). Waetodri oazaco-
wan obu wariantow modelu zawiera praca Malczyka [2010].

Waodtczokniki ieakcy ano “rz)kla

Warto$ci wspétczynnikow odpowiedzi na impuls bazujg na ocenach punktowych
funkcji pierwotnych parametrow modelu. Oby podjg¢ probe oceny niepewnosci
tych oszacowan, za pomocg metod bootstrapowych wyznaczono 95% przedziaty
ufnosci wykorzystujagc metode percentyli (por. Efron i Tibshirani [1993]). W tym
celu przeprowadzono 1000 prob Wootatrazowych.

INEER->NEER INEER->IMP

NEER->PPI INEER->CPI

Zrédto: opracowanie wiasne.

Wykresy 3-6. Funkcje reakcji kursu walutowego, cen importu, producenta i konsumenta
na impuls kursu walutowego (wariant pierwszy)

W pierwszym kroku obliczono warto$ci funkcji reakcji cen importu, produ-
centai konsumenta na impuls kursu walutowego. Bezposrednio wyniki te otrzy-
ma¢ mozna w wariancie pierwszym modelu, gdzie wszystkie zmienne sg wyra-
zone w poziomach. Szokowy wzrost kursu oznacza aprecjacje waluty krajowej.
Jak wida¢ na wykresach 3-6, w krotkim okresie najsilniejsza jest spadkowa reak-
cja cen importu, natomiast w perspektywie dwoéch lat ceny wracajg do poziomu
wyjsciowego. Inaczej sytuacja wyglada w przypadku cen producenta i konsu-
menta, ktorych reakcje sg o wiele stabsze, natomiast utrzymujg sie w dtuzszym



30

okresie. Dodatkowo przedstawiono wykres eutoodpowiedzi kursu walutowego.
Jednorazowa zmiana kursupowoduje jeszcze wieks-y wzrost w okresie pierw-
szego kwartatu, po czym w perspektywie 14-15 miesiecy kurs stabilizuje sie na
poziomie nieznacznie wyzszym odwyjsciowego. Tym samym reakcja ta bedzie
miata bezpos$redni wptyw na wielkos¢ wspdtczynnikéw pass-through, gdyz row -
nolegte dostosowania po stronie kursu bedg obnizaé¢ skale przenoszenia zmian
kursowych na ceny.

N lizooewartoscifrinkeji Seakcji cenimportu oeaz a* toodpww iedzi kursowej
zaobserwowaé¢m ozna boweriancie doukoe (wyoeezp c-lk)-uinyimportunie]ro-
wracajgjednak d o ctrou pierwoCnegm tece wdluzsiej aerspektywie ctezymuja
sie nanizezym [ioao”™”. CreposreUnic i:modelo oCcey(akmoznoadéwnisoés$c-k-
ejeinCocji PP (i COino zptlanyOuesu iw aetosci na (reowm csil. W pszpcmdkuobu
agregatow cenowych reakcja jest zblizona, w dtugim okresie mozna zaobserwo-
waé, ze dynamika cen konsumenta charakteryzuje sie¢ mniejszg wrazliwos$cig na
wahania kursu.

k,k4
rre
k
-eee “‘HH-HHHHHHHAAHAHRHRHEHE +4 HHHHHHHH
s r - 7 i sssws- 17 1li es 23 j- s r - 7 o H srses7soes 23 j-
NEER-PNEER NEER-PIMU
r
-r,rrs
-e,eee
Y- A S S S U S S SRS - SR
' W- 7 OH W!- 17 Ii es 23 j- ' W- 7 OH srs-s7sies Wj-
NEER-PAUUI NEER-pAkul

Zrédto: opracowanie wiasne.

Wykresy 7-10. Funkcje reakcji kursu walutowego, cen importu, inflacji producenta i konsumenta
na impuls kursu walutowego (wariant drugi)

Wykorzystujagc skumulowane wartos$ci funkcji reakcji zmiennych wyrazo-
nych w postaci pierwszych przyrostow na impuls walutowy, uzyskano warto-
$ci funkcji reakcji poziomoéw cen producenta i konsumenta w wariancie drugim.
Wykresy 11-12 przedstawiajg skumulowang funkcje reakcji inflacji producenta
i konsumenta na impuls kursu walutowego. Podobnie jak w przypadku wariantu
pierwszego reakcja cen producenta jest w krotkim okresie silniejsza od CPI, na-
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tomiast w dtuzszej perspektywie zaobserwowa¢ mozna zalezno$¢ odwrotna.
W tym ostahimprzypzdkoreakcjaporiomzw czn producenta r koneomsntama
rhorakter silnie mnlejocy, nie wykszuigry o oréenicbkd w aodzkej prrspektywie
Cwkrh laPJest io zcnseCwenojo roakcji przyrkstow csn, ktdre w Ilupim oSresie
ttztSlizujg rie na pozinirazwr zyzym od otwa, 0z pwwndzirs nsiaotzjacej reak-
cji poziomoéw zmiennych. Prébe ekonomicznego wyjasnienia tegozjawiska po-
dejmuje Cholewinski [2008], interpretujac podobny rezultat jako efekt ciggtego
wzrostu cen w gospodarce.

Wspbtczynniki przetozenia zmian kursowych

Dysponujgc warto$ciami funkcji odpowiedzi indekséw cenowych na impuls
kursu walutowego oszacowano wartosci pass-through. Podobnie jak w przypadku
funkcji reakcji dla ocen wskaznikdw pass-through wyznaczono bootstrapowe
przedziaty ufnosci. Oba warianty pozwalajg na analize szybkosci i sity przektada-
nia sie zmian kursowych na ceny na kazdym etapie tancucha cenowego.

Na wykresach 13-18 zaprezentowane zostaty wartosci wspétczynnikdw vass-
through w wariancie pierwszym modelu. Pierwotnie wyznaczono wartosci wskaz-
nikéw dla okresu prognozy réwnego 24 miesigce (wykresy w pierwszej kolum-
nie). Mozna jednak zauwazy¢, ze dla horyzontu prognozy powyzej 6 miesiecy
drastycznie wzrasta niepewnos$¢ oszacowan wskaznikow, znacznie ostabiajaca
jakiekolwiek wnioski ekonomiczne. W zwiazku z tym ocene efektu przektadania
sie zmian kursowych na ceny ograniczono do okresu krotkiego, zawierajgcego
sie w jednym potroczu (wykresy w drugiej kolumnie).

Zgodnie z oczekiwaniami najsilniejszg reakcje mozna zaobserwowaé po stro-
nie cen importu. Z okresu na okres skala przetozenia zmian kursowych jest coraz
wyZsza, 0siggajac po trzech miesigcach wartos¢ -0,66 (przedziat ufnosci ograni-
czajg wartosci -0,99 i -0,47), postepujaca w kolejnych miesigcach. Reakcje po stro-
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z przedziatem ufnos$d (-0,26;-0,09), natomiast wsposéb n &b?h&zie] delikatnyrz-
ayujg neny konsumenta, dla kdéroch ocnna wskaznik a pflss-ttrowg) po uptywie
kwzrtain wynoot -0,Z6zprztdziaiem uOnoéci i-0,10;-0,04). W perzpekdywiekolej-
nych okresow reakcje wymienianych agregatow sg silniejsze, jednocze$nie wzra-
sta niepewnos$¢ oszacowan wskaznikow przetozenia.

Horyzont = 24 miesigce Horyzont = 6 miesiecy
1IMP 1IMP
8,00
4,00
0,00
-4,00
-8,00 N THH -100
1357 9 111315171921232 -
1ICPI *CPI

Zrédto: opracowanie wiasne.

Wykresy 19-24. Wspotczynniki pass-through kursu walutowego na ceny (wariant Il)

Podsumowujgc szacunki stopnia przektadania sie zmian kursu walutowego
na ceny nalezy stwierdzi¢, ze malejgce warto$ci wskaznikéw pass-through na ko-
lejnych ogniwach tancucha cenowego potwierdzajg teoretyczne zatozenia o cze-
S§ciowej absorpcji wahan kursowych przez podmioty gospodarcze wystepujace
na kolejnych etapach produkcji bgdz dystrybucji towaréow. Z drugiej strony
zwiekszajgce sie wraz ze wzrostem horyzontu prognozy wartosci wskaznikéw
pokazuja, ze efekt pass-through charakteryzuje sie kilkumiesiecznym opéznie-
niem.
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Z punktu widzenia polityki pienigeznej istotny wydaje sie nie tyle wplyw
zmian kursowych na ceny, co na stope inflacje. W zwigzku z tym przeprowa-
drenoanaliza zjawiska //rzs-» ron.p w odniesieniu do dynamiki cen. Wptyw
zmion kursu nastap e inflkcji*-4 i (]JsoIlm c*na w spos6b bewposredni ocicz”
aaa w warianciedrugim mo~to. gdzie ezphcitd umieszczone zoslafy pierwsze
CrzyrorMwlctrtrylm 05 PPl i CPi. N zwyd e sach 2d-28 preidstawionowartoéri
wskzznikow passsihrsugh na micrieczng r-naginflacii pdoduaentai konsuunenlin.
ichw ieiao$aiek sCOUouecaw yzctlZem ujerwczdudpéjraau ,]pedy iozaobceew o-
wae moznr nilniejszgaiakcje inZdcjlarpducen@.Ogo6lniewptywzmian kutzuna
inflacje zmienia sie¢ w temriemalelgcym, w pdtrocznej perspaztywie oscylujac
wokot wielkosci -0,04.
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cen importu w wariancie pierwszym w krotkim okresie w psaotie poiopge wy-
jasniana jest przez szoki kursu walutowego, po czym wraz ze wzrostem hory-
zontu prognozy zalezno$¢ ta spada do okoto 16% po dwoch latach. Ro$nie na-
tomiast wptyw szoku popytowego, utozsamianego ze zmianami produkecji
przemystowej (do ok .~”~)podw 6chlatach).Zmiennos$¢ btedu progteozy ww a-
riande drugimroznisied os$¢istotme. Wpfyw seokukursowegoedw mezwynosi
w pierwsuych miesigrrcsi oketo eOCPnrtomisztm alajc w Pompe zdecydowpnie
noleiejozym ipp dwo6chlatach naOzt wynoziponyd nO% .Po Ziiku ocedioeeph
uwidarzniasiz toSwwdos$¢ zéccouto (poweS 12%) wpjyw emirnnuseirSypk ppo-
conlowel, rzmoessugeeewac rsanilew +S§dz monetarnych na zagrozenie inflacja
kosztowg.

Wariant | Wariant Il
100% 100%
g 1 1in n il g inrtt
60% 60%
40% 40%
20% 20%
0% 0%
1 3 57 9 1113151719223 1 35 7 9 1 131517 1921 3
OIL PROD IR NEER «IMP PPl «CPI OIL PROD IR NEER IMP 1 APPI «ACPI

Zrédto: opracowanie wiasne.

Wykresy 33-34. Dekompozycja wariancji sktadnika losowego w réwnaniach cen importu
(wariant i 1)

W przypadku cen producenta w wariancie pierwszym, w gtdwnej mierze ich
zmienno$¢ wyjasniana jest sama przez sie. W ptyw szoku kursowego na poczatku
wynosi okoto 40% po czym spada, jednak w tempie wolniejszym niz w przy-
padku poprzedniego agregatu cenowego. Nalezy tez zwréci¢ uwage, ze z okresu
na okres zmienno$¢ cen PPl w coraz wigkszym stopniu wyjasniana jest zmien-
noscig cen importu, co sugerowaé¢ moze odtozony wptyw zmian cen importu za-
opatrzeniowego na ceny produkcji. Dla rownania cen konsumenta w wariancie
pierwszym udziat szoku kursowego w wyjasnianiu zmiennos$ci CPI jest poczat-
kowo znikomy, po czym ro$nie w tempie malejacym do okoto 45% po dwdch
latach, co potwierdza opdzniony efekt pass-through. Okoto 15-20% wariancji wy-
jasniana jest zmienno$cig ré6wnania cen producenta. Na tym etapie wzglednie
istotny okazuje rowniez wptyw szokéw monetarnych, co moze by¢ efektem tego,
ze gtdbwnym przedmiotem zainteresowania wtadz monetarnych jest zmienno$¢
cen koszyka towar6w i ustug konsumpcyjnych. Opisywang sytuacje zobrazo-
wano na wykresach 35-36.
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cezy producenta (PPI) cezy Odzrumtztr (CPI)

e77% e22%
87% 8%
62% 62%
12% 62%
F2% F2%
% %

e j 5 7 9 e ee &5 e7 €9 Fe Fj e J 5 7 9 e ee 5 e7e9Fe F

OlL PROD IR NEER IMP PPl *CPI 10lle PROD «IR «NEER IMP PPl CPI

Zrédto: opracowanie wiasne.

Wykresy 35-36. Dekompozycja wariancji sktadnika losowego w réwnaniach cen producenta
i cen konsumenta (wariantl)

Wyniki dlawariantu drugiego przedstawiajg wykreay 37-38. Wptyw zabu-
rzon kumowych na zmienno$¢ inkacji e PtjrsO grzatccznita tata w catym okrzsie
progozzy i wynosi okoto 33%. Reszta zmiennos$ci tego rbwnania wyjasniana jest
gtoécodte soma przez sie. Jedynie w krdtkim okresie zaobserwowaé mozna silniej-
szy (ok. 5%) wptyw szokéw podazowych, szybko wygasajacy wraz ze wzrostem
horyeontu progDozy.

¢tflaaja producenta (APPI) ¢tflaaja konsumenta (ACPI)
e87% e87%
62% 8%
67%
E2% E%
F2% Fi%
% UL

e 0 I 7 9 e eeei €7 €9 Fe FO e | 9 e ee ei 67 €9 Fe FO
OIL PROD IR NEER «IMP APPI «<ACPI OIL PROD IR NEER IMP «APPl «ACPI

Zré6dto: opracowanie wiasne.

Wykresy 37-38 Dekompozycja wariancji sktadnika losowego w réwnaniach inflacji producenta
i konsumenta (wariant Il)

W przypadku réwnania inflacji konsumenta — podobnie jak w odniesie-
niu do pozioméw cen — wptyw zmiennosci kursu walutowego jest op6zniony,
lecz systematycznie z okresu na okres wzrasta. W pierwszym roku do$¢ znaczny
wydaje sie rGwniez wptyw szokéw podazowych (ok. 5-7%), co odzwierciedla
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wptyw zmian cen surowcow energetycznych na inflacje CPl (cho¢ uwzgled-
nione zostaty jedynie ceny ropy naftowej, to zmiany cen pozostatych surow-
cOw zazwyczaj przebiegajg w tym samym kierunku, co najwyzej z niewielkim
op6znieniem czasowym). W wariancie drugim zaskakujgco niski okazuje sie
wptyw zmiennosci stopy procentowej, nie przekraczajacy 1%. Mozna na tej pod-
stawie wnioskowac¢, ze inflacja nie jest wrazliwa zmiany polityki pienieznej, co
przeczy intuicji ekonomicznej. Model sugeruje natomiast wzglednie znaczacy
(ok. 10%) wptyw szokéw popytowych na zmiennos$¢ inflacji CPI, co sktania do
stwierdzenia, ze istotny wptyw na wariancje inflacji mogg mieé¢ zmiany polityki
fiskalnej.

6. PODSUMOWANIE

Niniejsza praca miata na celu przedstawienie wynikéw analizy wptywu zmian
kursu walutowego na ksztattowanie sie cen i inflacji w Polsce w okresie od po-
czatku 1998 r., tj. od momentu prowadzenia przez Rade Polityki Pienigeznej strate-
gii bezposredniego celu inflacyjnego.

Elementem badania byto wyspecyfikowanie dwoch wariantow modelu
SVECM, z ktoérych kazdy zawierat dwa wektory kointegrujgce. Nastepnie zapre-
zentowane zostaty wartosci funkcji reakcji indeks6w cenowych na impuls kursu
walutowego, ktére postuzyty do obliczenia wspétczynnikéw pass-through. Dla
wymienionych funkcji parametréw modelu wyznaczono bootstrapowe prze-
dziaty ufnosci, pozwalajace w spos6b przyblizony wnioskowac¢ o skali niepewno-
§ci oszacowan opisywanych wskaznikdéw.

Oba warianty, zgodnie z oczekiwaniami, sugeruja silniejszy i szybszy stopien
przetozenia zmian kursowych na ceny importu, niz na ceny produkcji i kon-
sumpcji. Korzystajagc z wariantu drugiego modelu, analizie poddano réwniez
reakcje dynamiki cen produkcji i konsumpcji. Inflacja zar6wno w ujeciu miesiecz-
nym, jak irocznym, reagowata na zmiany kursu walutowego w sposéb zblizony.
W krotkim okresie silniejszg reakcja charakteryzowata sie inflacja PPI.

Zaleznosci te zaobserwowano w rozpatrywanej perspektywie 6 miesiecy, do
ktorej ograniczono sie w probie ekonomicznej interpretacji opisywanych zagad-
nien. Wnioskowanie w dtuzszym horyzoncie okazato sie obarczone olbrzymiga
niepewnoscig i w kontekscie przeprowadzonych analiz wydaje sie nieupraw-
nione. Taki stan rzeczy poddaje w watpliwo$¢ wyniki badan opierajace sie jedy-
nie na ocenach punktowych parametrow (badz ich funkcji) i staje sie sugestig do
uwzgledniania w analizach takze miar niepewnos$ci estymowanych parametrow.

Dekompozycja wariancji zaprezentowana w ostatniej czesci pracy dostarcza
informacji o determinantach ksztattowania sie indeks6w cenowych w perspekty-
wie czasu. Wyniki analizy w obu wariantach potwierdzajg op6zniony efekt pass-
through.
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Podsumowujgc cato$¢ wynikow badania nalezy stwierdzié¢, ze w pdtrocznej
perspektywie ceny w gospodarce polskiej nie dostosowujg sie w petni do zmian
kursu walutowego. Kierunek zalezno$ci w krétkim okresie jest zgodny z intuicja
ekonomiczng, natomiast wykorzystywane narzedzia nie dajg podstaw do wnio-
skowania o zaleznos$ciach miedzy kursem a cenami w diugim okresie. Nalezy
dodatkowo pamietac¢, ze wybor i specyfikacja modelu obarczona byta duzg doza
arbitralnosci, co moze miec¢ istotny wptyw na wyniki ptyngce z badania. Nalezy
wiec poszukiwac precyzyjniejszych metod ekonometrycznych pozwalajgcych
przezwycieza¢ tradycyjne ograniczenia makromodelowania (takie, jak krotkie
szeregi czasowe) czy tez zaobserwowang w niniejszym badaniu niestabilnos¢
wariancji wielu z nich. Pomocne w przezwyciezeniu tych ograniczen moze by¢
wykorzystanie modeli klasy VAR-SV czy tez wspomniane wcze$niej przejscie na
grunt ekonometrii bayesowskiej.

Spos6b modelowania powinien réwniez odzwierciedlaé mozliwy asyme-
tryczny charakter zjawiska pass-through. W ostatnich latach badania empiryczne
uwzgledniajgce to zagadnienie dla matych gospodarek otwartych prowadzili
m.in. Alexius i Post [2008], a w Polsce Przystupa i Wrobel [2009]. Pogtebianie analiz
mechanizmu transmisji polityki pienieznej w Swietle istnienia kanatu kursowego
wydaje sie kluczowe dla prowadzenia skutecznej polityki monetarnej, szczegol-
nie wobec mozliwego ograniczenia swobody prowadzenia tej polityki konieczno-
§cig utrzymania niskiej zmiennosci kursu Ztotego w stosunku do Euro, w ramach
systemu ERM2. Autor pozostawia te zagadnienia przysztym badaniom.
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