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Abstract:  This  paper  finds  that  the  wholesale  price  of  Irish  manufacturing  output  is  closely  tied  to 

foreign  prices  in the  long  run; domestic  wage  costs generally  do  not  exert  a  significant influence. I n  the 

short  run changes in foreign  currency  prices  affect  Irish  prices more rapidly  than do changes in exchange 

rates.  There  is  evidence  of a  change  in pricing  behaviour  on Ireland's entry  into  the  EMS. German  out

put  prices  are  now as  important as  U K prices  in determining Irish  prices. 

I  I N T R O D U C T I O N 

I t  is  well  established  by  now  that  shortrun  purchasing  power  pari ty does 

not  ho ld  between  major  countries  (see,  for  example,  Frenkel,  1981  or 

Isard,  1977).  This  means  that  one  cannot  define  an  empirical counterpart  to 

the  single  wor ld  price  of  simple  small  open  economy  (SOE)  models.  Several 

approaches  can  be  adopted  to dealing w i t h  this problem of modell ing the  inf lu

ence  of  foreign  prices on the  domestic  prices  o f a small country. When  Ireland's 

exchange  rate  was  f ixed  at pari ty w i t h  sterling the  dominant approach  adopted 

in  empirical  work  was  the  use  o f  prices  i n  the  U K ,  Ireland's  largest  trade 

partner,  to  p roxy  w o r l d  prices.  The  alternative,  of  using  a  tradeweighted 

basket  of  the prices  of  Ireland's  major  trade  partners,  has  also  been  given con

siderable  at tention. 

I n  this paper we reassess these  results,  al lowing  for  differences  i n  the  short

run  response  to  exchange  rates  and  foreign  prices,  and  for  possible  changes 
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i n  the  relative importance  of U K and  German  prices  associated  w i t h  Ireland's 

membership  of  the  European  Monetary System  (EMS).  We use  quarterly  data 

on  the  wholesale  prices  of  the  output  of  manufacturing industry. Wholesale 

prices  do  not  include  V A T or  retail  dis tr ibut ion  costs,  so  they  provide  more 

direct  evidence  on  the  influence of foreign prices  than  consumer  prices,  which 

also  include a much  larger  nontraded  component. We allow for the  possibility 

of  differential  response  to  foreign  currency  price  changes and  exchange  rate 

changes.  We  investigate  possible  changes  i n  the  relative  importance  of  dif

ferent  countries,  or  other  changes  in  the  influence  o f  foreign  prices  arising 

from  or  associated  w i t h  Ireland's  EMS membership.  Specifically,  we  examine 

econometric  tests  of  the  fo l lowing  questions: 

(1)  Are  Irish  prices  propor t ional to  foreign  prices  i n  Irish  currency  in  the 

long  run? 

(2)  Do  domestic  un i t  wage  costs  exert  at  least  a  shortrun  influence  on 

prices,  as  a markup  model  of pricing  wou ld  suggest? 

(3)  Do  Irish  prices  react  similarly  i n  the  short  run  to  changes  i n  foreign 

currency  prices  and  to exchange  rate  changes,  or  is  there  a  differential 

response? 

(4)  Is  there  evidence  of an  asymmetric response of Irish prices  to increases 

and  decreases in  foreign  prices? 

(5)  Which  specification of  foreign  price variables performs best: U K prices 

alone,  a  tradeweighted  index,  or  the  prices  of  several  major  com

petitors? 

(6)  Has  entry  to  the  EMS  led  to  a change  i n  the  relative influence  of  dif

ferent  countries,  or  to  any  other  changes  i n  the  relationship  between 

foreign  and  domestic  prices? 

The  remainder  of  the  paper  is  stuctured  as  follows.  A  brief  review of  pre

vious  work  on price determination i n Ireland is given i n Section  I I .  Section  I I I 

describes  the  basic  model  and  Section  I V gives  results  on  the  six main  ques

tions  out l ined  above,  based  on  analysis  of  wholesale  price  indices  for  manu

facturing  industry  treated  as  an  aggregate.  Section  V  deals  briefly  w i t h  the 

results  of  applying  the  basic  model  to  the  data  on  the  output prices  of  indi

vidual  industrial sectors.  Section  V I draws  together  the  main conclusions. 

I I  R E V I E W  OF  PREVIOUS W O R K 

I n  the  1970s  a  number  of  studies  of  price  determination i n Ireland, using 

data  from  the  sterling  l i nk  period,  found  that  Irish  prices  closely  fol lowed 

prices  in  the  U K  (Geary,  1976a  and  b,  Geary  and  McCarthy,  1976,  and 

Bradley,  1977).  The  evidence  presented  by  Bradley indicated that  consumer 

prices  i n Ireland fo l lowed  movements  i n prices in the U K w i t h i n  3 to 5 months. 



The conclusions  f rom  this work ,  as summarised  by Honohan  and  F lynn  (1986), 

were  that  "Ir ish  price  inf la t ion  was  determined  by,  and  more  or  less  equal 

to ,  U K in f l a t i on . "  (p.  175). 

This evidence  led to a widespread  expectation  that  EMS membership  w o u l d 

rapidly  result  i n the  Irish  rate of inf la t ion  being determined  in a similar fashion 

by  German  inf la t ion.  The  experience  of  EMS  membership  has  been  rather 

different.  Whereas,  i n  the  sterling  l i nk  period,  there  was  no  uncertainty  con

cerning  the  future  value  of the  sterling exchange rate,  the  relationship  between 

the  Ir ish  pound  and  the  Deutschmark  has  not  remained  f ixed  over  t ime  and 

firms  have been faced  w i t h uncertainty  about  future rates of exchange  between 

the  Irish  pound  and  other  EMS  currencies.  The  uncertainty  concerning  the 

rate  of  exchange  between  the  Irish  pound  and  sterling,  which  has  remained 

outside  the  EMS,  has  been  even  greater.  The  pattern  of  Ir ish  inf la t ion  since 

jo in ing  the  EMS cannot  be  explained  by  the  simple  SOE  model  of price  deter

mina t ion :  i t  is no  longer  closely  t ied  to  the  U K rates,  and  i t has  not  mir rored 

German  rates.  A t  first  sight,  this  suggested  a  change  in  the  foreign  influence 

on  Ir ish  prices.  However,  Honohan  and  Flynn's  analysis  of  the  19721984 

period  showed  that  a  more  flexible  dynamic  specification  of  the  influence 

of  foreign  prices,  using  a  tradeweighted  index  rather  than  simply U K  prices, 

could  y ie ld  an  adequate  model  for  bo th  the  sterling l i nk  and EMS  subperiods. 

Neither  Honohan  and  Flynn's  tradeweighted  approach,  nor  the  earlier 

work  based  on  U K  prices,  examined  the  question  of  whether  the  relative 

importance  of  different  countries'  prices  i n  determining  Irish  prices  has 

changed  over  t ime,  i n  particular  i n  response  to  Ireland's  membership  of  the 

European  Monetary  System  (EMS).  The  use  of  trade  weights,  while  valuable 

for  many  purposes,  implies  that  the  relative  importance  changes  i f and  only 

i f  trade  patterns  change,  thus  simply  imposing  an  answer  to  the  question. 

The  use  o f U K prices  does not  even  allow  this  l im i t ed  amount  of  f l ex ib i l i ty . 

FitzGerald  (1983)  explored  the  issue  using  data  disaggregating  foreign 

price  influence  by  country .  However,  that  analysis  was  l imi t ed  by  the  small 

number  of postEMS observations.  The approach  adopted  there,  and  explored 

i n  more  detail  here,  was  to  regress  Irish  ou tput  prices  against  the  prices  o f 

Ireland's  major  competitors,  notably  the  U K , Germany  and  the USA, allowing 

the  relative  importance  o f  different  countries  to  be  more  directly  determined 

f rom  the  data. A priori  one  wou ld expect  considerable  difference  i n  behaviour 

between  domestic  Irish  firms  and  foreignowned  firms,  and  also  between  dif

ferent  sectors.  I n order  to  examine  this possibili ty, we  repeat  the  analysis  for 

selected  sectors  of manufacturing  industry  (as  d id FitzGerald), some  of  which 

are  dominated  by  multinationals, and  others  by  domestic  f i rms . 1 

1.  However,  there  are  some  limitations on  the  available  data, which w i l l  be  specified  later. 



FitzGerald  also  found  a  stronger  response  to  sterling  price  changes  in  the 

period  197981  than  to  sterling exchange  rate  changes,  although  attempts  to 

disaggregate  the  exchange  rate  and  foreign  currency  price  changes  for  other 

countries  gave less satisfactory  results.  This analysis  strongly suggested  further 

investigation  o f  differential  effects  of  exchange  rate  and  foreign  currency 

price  changes,  a topic neglected  in other  analyses  of  Irish  price  determination. 

Leddin's  (1988)  more  recent  analysis  has  investigated  some  of  the  issues 

addressed  here,  also  using  wholesale  price  index  data  for  manufacturing 

industry.  However,  Leddin's  specification  imposed  some  crucial  restrictions 2 

which  our  tests  indicate  are  rejected  by  the  data.  His conclusion,  that  short

run  purchasing  power  pari ty does not hold ,  is supported  by our more  extensive 

tests,  bu t  our  results  show  that  a  longrun version  of purchasing  power  pari ty 

(not  tested  by  Leddin) may  ho ld . 

I l l  BASIC  M O D E L  A N D THE  D A T A 

We  begin  w i t h  t w o  alternative  general  models  which  express  the  longrun 

determination  of  the  level  of  prices  in  Ireland;  these  two  models  represent 

the  polar  cases  of  the  pure  SOE  model  and  the  closed  economy  alternative 

where  prices  are  determined  as  a markup  on  input  costs. 
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P I * R = f 2 ( W j ; j = l , m )  (2) 

where 

P*R  =  the  longrun desired  wholesale  price for Irish manufacturing  output 

P.  =  the  wholesale  price  for  manufacturing  of country  i 

R.  =  the  rate  of  exchange  between  Ireland and  country  i 

Wj  =  the  price  index  for  input  factor  j . 3 

I f  prices  are  purely  externally  determined,  as  i n Equation  (1), then,  assum

ing  that  purchasing  power  par i ty  holds  in  the  long  run,  Irish  prices  w i l l  be 

some weighted  average  of  the  prices  of  a possible  range  of  other  countries,  all 

expressed  i n  Irish  pound  terms.  I f ,  on  the  other  hand,  they  are  purely  deter

mined  as  a  markup  on  domestic  costs,  then  Equation  (2)  is  appropriate.  I n 

examining  the  behaviour  of  output  prices  we  test  for  whether  either  of  these 

two  longrun  models  of  price  determination  on  their  o w n  or,  alternatively, 

2.  These  include,  for  example,  the  imposition of  identical  coefficients  on  foreign  currency  prices  and 

exchange  rates. 

3.  Uni t  wage costs are  used  as  a proxy  for  domestic  factor  input  costs. 



some mix ture  of  the  two  is  appropriate.  This  is  done by combining  Equations 

(1)  and  (2)  in to  the  composite  Equation  (3). 

P*R  = f 3 ( P . R i > W . ; i =  l , n a n d j =  l , m )  (3) 

Taking  Equation  (3)  as  the  underlying  longterm  relationship  determining 

Irish  ou tput  prices,  we  allow for  differential shortrun  effects  from  the  prices 

and  exchange rates  of  the  U K , Germany  (GR) and  the  US,  and  from  the  price 

of  domestic  factor  inputs.  This  is  implemented  using  an  errorcorrection  type 

term  which  allows a  longrun influence  f rom  prices  in each  of  these  countries 

and,  possibly,  f rom  domestic  costs;  the  only restriction imposed  at  this  stage 

was  that  o f  longrun  homogeneity,  tested  later.  The  structure  of  the  model 

is,  therefore,  similar  to  that  estimated  on  tradeweighted  data  by  Honohan 

and  F lynn  (1986).  The  model  can  be  wr i t t en  as  follows  where  L  stands  for 

the  lag  operator,  P J R  for  the  Irish  price,  for  the  price  of  country  j ,  R.  for 

the  bilateral  exchange  rate  w i t h  respect  to  country  j ,  W for  uni t  wage  costs, 

and  a,  |3 ;J, y.^, e.^  r?j  and X  are  all parameters  to  be  estimated: 

A l o g ( P I R ) = \  £ PijL1  { A l o g ( P ) } + I I y  L M A l o ^ R ) } 
i= 0  j=l  J  J

 1= 0  j =  l  J  J 

The  /3.j, 7 j j , and  e ;  terms  give  the  shortrun  responses  to  changes  i n  foreign 

currency  prices  and  exchange  rates  i n  the  three  countries  and  to  domestic 

uni t  wage  costs,  while  the  last  term  is an  errorcorrection  mechanism  (ECM) 

by  which  Irish  prices  are  brought  in to  a  longrun  equi l ibr ium  ratio  w i t h  a 

weighted  average4  o f  the  Irish  currency  prices  o f  the  three  countries  and 

labour  costs.  The  constant  i n  the  ECM  term  allows  for  this  equi l ibr ium 

ratio  to  be  some  constant  otner  than  u n i t y ;  i n  the  estimated  equations  we 

report  the  coefficient  for  a.  This  model  allows  for  deviations  f rom  purchas

ing  power  par i ty  in  the  short  run .  Homogeneity  i n  the  long run  is  tested  in a 

later  section  by  adding  an  unrestricted  term  in  L 4 ( l o g ( P I R ) ) .  Appropriate 

seasonal  dummies  were  included  in all the  equations. 

4.  where  the T}-  are  weights. 



The  data  on the wholesale price of the  different  categories  of manufacturing 

industry  output ,  including  tota l  output ,  are  taken  f rom  the  CSO  databank 

E O L A S .  The  data  on  un i t  wage  costs  for  each  sector  are  derived f rom  a similar 

source.  The  data  on  exchange  rates  are  par t ly  taken  f rom  the  EOLAS  data

bank  and  par t ly  from  the  Department  of  Finance  databank  of  series  from 

the  OECD Main Economic Indicators  publ icat ion.  The  output  prices  for  each 

of  the  industrial  sectors  i n  the  other  countries  are  taken  from  Department  of 

Finance  databank  of series  f rom  the  OECD Quarterly Indicators of Industrial 

Activity  publ icat ion.  The  exchange  rate  data  for the three main countries  (the 

USA,  the  U K , and  West  Germany)  are  period averages whereas  the  exchange 

rate  data  for  certain  other  countries  t r ied  in  the  disaggregated  equations  are 

averages of end mon th ly values. 5  The availability  of the wholesale price  indices 

basically  determined  the  data  period as  the  first  quarter  of  1975  to  the  th i rd 

quarter  o f  1987.  The  estimation  period,  unless  otherwise  indicated,  is  the 

first  quarter  of  1976  to  the  th i rd  quarter  of  1987. 

I V  RESULTS FOR  T O T A L  M A N U F A C T U R I N G  I N D U S T R Y 

4.1 Preliminary Tests of Co-integration 

Before  estimating  the  model  (Equation  (4))  we  check  that  the  time  series 

properties  of  the  data  satisfy  the constraints  which  Engle and  Granger  (1987) 

have  shown  are  impl ied  by  the  model .  The  basic  procedure  suggested  is  in 

t w o  steps.  The  first  step  is  to  test  that  the  individual  series share  a common 

order  of  integration  (i.e.,  are  each  stationary  after  differencing  the  same 

number  of  t imes);  the  second  step  is  to  test  that  the  series move  together  i n 

the  long  run  (i.e.,  are  "cointegrated" 6 ) . 

Since  the  models  u l t imate ly used  in this section involve just U K and  German 

prices  as  explanatory  variables,  they  imp ly  a  constant  longrun relationship 

between  Ir ish  prices  and  a  weighted  average  of  U K  and  German  prices,  on  a 

common  currency  basis.  Therefore,  we  examine  first  o f  all  the  order  of 

integration  for  Ir ish,  U K and  German  prices,  all i n Irish  pound  terms.  We  test 

the  hypothesis  that  the  series is a random  walk,  using  the  test  statistics  derived 

by  Dickey  and  Fuller  (1979). The hypothesis  that  the  series is a  random  walk 

w i thou t  dr i f t  (so  that  the  series  is  "integrated  of  order  1")  is  tested  by  $ 2 , 

while  4>3  tests  the hypothesis  that  the  first  differenced series is a  random  walk 

w i t h  dr i f t . 

The  test  statistics  for  the  fu l l  period,  and  for  the  postEMS  period  are 

shown  in Table  1. 

5.  The  data  available  in the  databank. 

6.  See  Thorn,  this Review,  or  Engle and  Granger  for  the  precise  definitions  of  these  terms,  and  more 

detail  on  the  procedures. 



Table 1: Augmented Dickey-Fuller Test Statistics for Hypothesis that Irish Pound Price 

Series are Integrated of Order 1 

Full Period EMS Period 

(45 obs.) (33 obs.) 

* 2 * 3 
1

 2 * 3 

L ° g ( P T R ) 2.45 2.55 1.40 1.34 

L

° g (
P

U K
 X R

U K ) 
2.78 2.58 4.47 5.55 

L o g ( P G R X R G R ) 3.72 0.92 3.98 3.16 

Cri t ica l values from Dickey and Ful ler (1981) : 

50 obs. 25 obs. 

5% 5.13 6.73 5.68 7.24 

10% 4.31 5.61 4.67 5.91 

These  test  statistics  do  not  reject  the  hypotheses  that  each  of  the  Irish 

pound  price series is integrated o f order  1, even  at  the  10 per  cent  level.  How

ever,  the  results  may  be  sensitive  to  the  periodici ty  of  the  data,  or perhaps  to 

the  exact  subperiod  chosen,  as  the  results  of Thorn  elsewhere  in  this Review 

might  suggest.  The  statistics also appear to be quite sensitive  to  certain  choices 

which  must  be made  w i t h i n  the test procedure, an issue to  which  we now  turn . 

The  augmented  DickeyFuller  regression  f rom  which  these  statistics  are 

derived  involve,  for  the  log  ( P I R )  series,  lagged  terms  in  A l o g ( P I R ) .  Granger 

(1986)  indicates  that  the  order  of  the  autoregressive  terms  should  be  large 

enough  that  the  residuals  from  the  augmented  DickeyFuller  regression  are 

empirical  white  noise.  The  best  procedure  for  establishing  the  order  of  this 

autoregression  has  yet  to  be  established.  The  procedure  adopted  here  was  to 

start  w i t h  four  lags,  because  the  quarterly price  data  are  known  to  involve 

seasonal  factors,  and  add  further  lags  i f the  Fform  of  the  Lagrange  Mul t ip l ie r 

test  indicates  autocorrelation  of  the  residuals  at  the  5  per  cent  level.  I n all 

cases  where  additional  lags  were  introduced,  they  had  highly  significant 

tstatistics,  and  the  Ftestno  longer  indicated the  presence  of autocorrelation. 

I f  the  order  of  the  autoregression  was  instead  set  and maintained at  four,  the 

hypothesis  that  the  Irish pound price of German  goods  is integrated of order  1 

wou ld  be  rejected  for  the  ful l  period, though no t  for  the  postEMS period. 

Given  that  the  Ir ish, German and U K price series (converted to Irish  pounds) 

may  be  regarded  as  integrated of a common  order, we wish  to test  the  hypoth

esis  that  they  share  a  common  trend.  Most  tests  of  this  type  of  hypothesis 

(such  as  those  synthesised  i n Engle and  Granger,  1987)  have  concentrated  on 



bivariate  relationships,  using  a  simple  "cointegrating  regression"  which 

regresses  one  variable  on  the  other  plus  a constant  term. Some  test  statistics 

for  higher  order  cases  have  been  produced  by  Engle  and  Y o o  (1987), using a 

multivariate  cointegrating regression. 

We  examine  first  of  all whether  Ir ish  prices  share  a common  trend  or  long

run  equi l ibr ium  relationship  w i t h  either  U K or  German  prices  ( in Irish  pound 

terms),  and  then whether  there  is a common longrun equil ibr ium  relationship 

between  Irish  prices  and  some  weighted  average  of  U K  and  German  prices. 

The  test  statistic  is based  on a regression  of the  first  differences  of the  residuals 

from  the  cointegrating regression  on  autoregressive  terms,  together  w i t h  the 

lagged  value  of  the  levels  of  these residuals  (again,  see  Thorn,  this Review,  or 

Engle  and  Granger,  1987,  for  details).  The  choice  of  the  number  of  auto

regressive  terms  to  be  included i n this  regression  raises issues parallel to  those 

discussed  above,  and  the  sensitivity o f  the  results  is  similar.  The  hypothesis 

of  cointegration is  rejected  i f the  calculated  tstatistic  for  the  lagged  level of 

the  residuals  does  not  exceed  the  cri t ical  values.  The  distr ibut ion  of  this 

Augmented  DickeyFuller  ( A D F )  test  statistic  is  not  i n  fact  given  by  the 

tdis tr ibut ion,  but  cri t ical  values  are  tabulated  by  Engle  and  Yoo  (1987). 

Table  2  gives  the  results  for  the  fu l l  period, and  the  postEMS period. 

Table 2: Tests of Co-integration between log(Pffj), log(Pnf, X RUK), and log(PGR X RGR) 

Full Period EMS Period 

(44 obs.) (27 obs.) 

ADF ADF 

P I R a n d P U K X R U K 1.82 1.29 

P I R a n d P G R X R G R 1.47 3.16 

Critical values^ 50 obs. 25 obs. 

5% 3.29 N A 

10% 2.90 N A 

P I R '  P U K  X  R U K ' a n d  P G R  X  R G R  3.42 3.50 

Critical values 50 obs. 25 obs. 

5% 3.75 N A 

10% 3.36 N A 

7.  The  critical values are  taken  from  Engle and Yoo (1987). 



The  results  for  the  fu l l  per iod illustrate  the  possibility  that  Irish  prices  may 

not  be  cointegrated  w i t h  either  U K prices  or  German  prices,  bu t  could  be 

cointegrated  w i t h  a  weighted  average  of  the  t w o :  the  only  statistic  which  is 

significantly  different  f rom  zero  (thereby  indicating  cointegration)  is  that 

based  on  the  hypothesis  of a  longrun equi l ibr ium  relationship between  Ir ish 

prices  and both  U K and  German  prices.  While  cri t ical  values  are  no t  yet  avail

able  for  the  number  of  observations  corresponding  to  the  postEMS period, 

the  results  suggest a  stronger  role  for  German  prices,  but  wou ld  sti l l  al low  for 

a  longrun l i nk  to  some  weighted average o f U K and  German  prices. 

Given that  there  is support  f rom  this cointegration analysis  for the  existence 

of  alongrun equi l ibr ium  relationship between  Irish prices and a weighted  aver

age of U K and German prices, we proceed  to  the estimation of Equation ( 4 ) . 8 

4.2 Basic Model: Dynamic Specification and Stability Tests 

Equation  (4)  was  applied  to  the  price  of  output  of  tota l  manufacturing. 

The  un i t  wage  cost  variable  proved  insignificant.  This suggests  that  the  long

run  relationship  determining  Irish  prices  is  closer  to  the  pure  SOE  model, 

described  by  Equation (1), than  to  the mixed model underlying Equation ( 3 ) . 9 

Data  for  prices  and  exchange  rates  o f  three  different  countries,  the  U K , 

Germany  and  the  USA,  were  t r ied  in  the  equation.  However,  i n  estimating 

Equation  (4),  i t  was  apparent  that  neither  US prices  nor  the  dollar  exchange 

rate  played  any  significant  role  i n  the  determination  o f  wholesale  prices  at 

an  aggregate  level.  This is somewhat  surprising, given the  fact  that pricesetting 

in  dollars  has  become  increasingly important , especially in the  office  machines 

and  data  processing  equipment  and  pharmaceuticals  sectors,  which  have 

grown  rapidly  over  the  period  to  form  a  significant part  of  manufacturing 

industry.  However,  there  are  inherent  difficulties  i n  measuring  the  prices of 

these  sectors.  I n  particular,  the  problems  posed  by  rapid  quali ty  change  in 

the  comput ing industry have led to  the  exclusion of  its prices  f rom  the whole

sale  price  index  i n  Ireland,  so  that  the  lack  o f  US  influence  may  reflect  the 

exclusion  f rom  the  index  of  the  sector  where  prices  are  most  obviously  set 

in  US  dollars. 

Three  lags  on  the change  i n German and  U K prices  and  exchange  rates  were 

in i t ia l ly  included,  together  w i t h  an  error  correction term  lagged  four  periods 

and seasonal dummies S f c.  These in i t i a l  estimates  are  reported as Equation  (5) . 1 0 

8.  We do  not perform similar cointegration analysis of  the  other  variables  in  that  equation  (US  prices, 

wages)  since  the  simpler  tests used  in the  next  section  indicate  that  they  should be  discarded. 

9.  As  Baker  (1985)  has  pointed  out,  the  rapid growth  of high  technology  sectors of  the  economy  in 

the  1980s  poses  problems  for  the  use  of an  aggregate wage  cost  variable  covering all of  manufacturing 

industry.  As  discussed  in  the  next  section, when examined  on  a disaggregated  basis,  wage  costs proved 

to  be  a  significant  factor  determining prices  in  the  long  run  in  two  sectors,  i.e., electrical engineering 

and  paper  and  paper  products. 

^GR  ^ U K 

10.  I n  terms  of Equation  (4) X = 0 ™ + 0,-~r  and 7J™  =  and  T J T J T ^  =  • 



A 1 ° g ( P l R ) =  . V i G R L i ^ l o g ( P G R ) > +  . V ^ L ^ A l o g l R ^ ) } 

1= 0 1= u 

+  . 1  P I U K L
i { A l o g ( P l K ) } + _i yiVKV{Mog(RVK)} 

+ a+ I  fjS.  (5) 

i = 0 

The  f i t  of  the  relationship  is very good,  and  most  coefficients  have  significant 

values  of  the  expected  (i.e., positive)  sign; the  three  coefficients  w i t h  negative 

signs  are  not  significantly  different  f rom  zero.  The  longrun  coefficients  are 

particularly  welldefined. 
Equation 5 Results11 Coefficient: i=0 i = l i=2 i=3 

a 1.379 

(4.7) 

0 i G R 
0.575 0.092 - 0 . 2 8 2 0.122 0 i G R 

(2.1) (0.3) ( -0 .8) (0.4) 

T i G R 
0.165 0.171 0.096 0.084 

T i G R 
(4.6) (4-0) (2.3) (1.8) 

0 iUK 
0.169 - 0 . 1 1 7 0.193 - 0 . 0 6 3 

0 iUK 
(1.1) ( -0 .7) (1.1) ( -0 .5) 

I ' iUK 
0.048 0.131 0.079 0.089 

I ' iUK 
(1.2) (3.4) (2.1) (2.6) 

0

G R 
0.135 

(4.3) 

^ U K 
0.096 

(4.0) 

0.018 

(5-3) 

0.012 

(2.8) 

0 .004 

(1.1) 

R
2

 = .940 S E R = .00534 R
2

 = .887 

M e a n = .0229 S . D . = .0171 C h o w F [ 1 2 , 3 5 ] =1 .2 

A R F [ 4 , 2 0 ] = .906 D F F I T S = 2.92 Het F [ l , 4 4 ] = .684 

11.  tstatistics  are  given  in parentheses under  the  coefficients. 



The  diagnostic  statistics  are  generally  satisfactory.  The  Fversions  of  the 

Lagrange  Mul t ip l ie r  tests  do  no t  indicate  that  the  errors  are  autocorrelated 

or  heteroscedastic.  The  relationship  is relatively robust  to  the  dropping of  the 

last  12  observations,  as  indicated by  the  Chow  test:  more  detailed  analysis  o f 

possible  structural  breaks  related  to  the  EMS  regime  is  taken  up  later  i n  this 

section.  The  D F F I T S  statistic  is above  the  cri t ical  level suggested  by  Krasker, 

K u h  and  Welsch  (1983)  indicating  that  at  least  one  observation  is  exerting 

significant  leverage  on  the  results.  However,  when  estimated  using  bounded 

influence  regression,  the  results  were  l i t t l e  changed  (Krasker, K u h and Welsch, 

1983). 

The  strength  o f  the  influence  f rom  Germany,  and  the  weakness  o f  the  U K 

influence  are  interesting.  The  coefficients  on  the  ECM  terms  indicate  that 

the  longrun  weight  on  German  prices  i n  Irish  pound  terms  is  0.6  while  that 

on  the  U K  is  0.4.  On  the  basis  of  trade  shares  one  might have  expected  the 

U K  influence  to  be  greater. 1 2  The  difference  between  the  estimated  short

run  and  longrun  effects  i n  this  and  other  equations  accounts  for  the  auto

correlation  found  by  Leddin  (1988)  in  a  specification  which  did  no t  al low 

for  these  differential  dynamics. 

We  want  to  investigate  bo th  the  dynamic  specification  of  this  relationship, 

and  its  stabili ty  across  the  change  o f  exchange  rate  regime.  To  make  our 

results  independent  o f  the  order  i n which  we undertook  these  tasks,  we  have 

performed  Ftests  for  a  series  of nested  models.  They  involve simplifications 

of  the  dynamic  structure  and  alternative  changes associated  w i t h  EMS  entry. 

I n  Figure  1  the  dynamic  structure  of  Equation  (5),  w i t h  three  lags  on  all 

shortrun  coefficients,  is  labelled  A ;  the  simplification  (suggested  by  the 

tstatistics)  which  drops  the  three  lags  on  the  price  terms  is  labelled  B;  a 

corresponding  simplif icat ion,  dropping  the  lags  on  the  exchange rate  terms  is 

labelled  Z ; while  the  final  simplification,  dropping the  t h i r d lag on the  German 

exchange  rate,  is  labelled  C.  A  specificiation  which  allows  bo th  long  and 

shortrun  relationships  to  change  after  EMS  entry  is  labelled  1 ; 1 3  a  specifica

t ion  which  allows  only  the  longrun  relationship  to  change,  as  shown  i n 

Equat ion  (6)  below,  is  labelled  2;  and  the  specification  which  imposes  the 

same  relationship  over  the  fu l l  period  (as  i n Equation  (5))  is  labelled  3.  Thus 

we  have  a  4  X  3  matr ix  of  possible  specifications,  w i t h  Equation  (5)  repre

sented  by  A 3 .  Figure  1  below  indicates  the  specifications  preferred  by  the 

Ftest at  the  5 per  cent  level:  the  calculated  statistics  are  given i n Appendix  1. 

12.  This  issue  is discussed  later  in Section  4.6. 

13.  This  implies  that  only  the  postEMS  period  can  be  estimated,  since  there  are  insufficient degrees 

of  freedom  to  estimate  i t for  the  preEMS period. 



Figure 1: Summary of Results of Nested Tests 

(Significance level: 5%) 

(1) (2) (3) 

Short- & Long- Long-run Short- & Long-

run Relationships Relationship run Relationships 

Changed by EMS Changed by EMS Unchanged by EMS 

Z . Drop lags on R Z l =>  Z 2 «= Z 3 

A . 3 lags on P and R A l A 2 <= A 3 

* 
B . Drop lags on P B l B2 =>  B 3 

C . Drop 3rd lag » 1t 

on R G R C I C 2 C 3 

These  Ftests  contain  several  features  of interest.  The  dropping of  the  lags 

on  the  price  terms  is never  rejected;  corresponding  tests  on  dropping  the  lags 

on  the  exchange  rate  terms  are  always strongly rejected.  This is strong  evidence 

for  an  asymmetry  between  the  effects  o f  foreign price changes  and  exchange 

rate  changes  on  Irish  wholesale  prices:  the  exchange  rate  effects  are  more 

spread  out  over  t ime,  while  the  price  effects  are  concentrated  in  the  current 

period.  Further  testing  on  this  issue  is carried  out  i n Section  4.4  below. 

Tests  for  a  structural break  after  entry  to  the  EMS are  accepted  for  all bu t 

one  specification  at  the  5  per  cent  level,  and  for  all at  the  10  per  cent  level. 

The  hypothesis  that  this  structural  break  is  concentrated  on  the  longrun 

coefficients  cannot  be  rejected  at  the  5  per  cent  level  for  any  of  the  specifi

cations  considered.  This  strongly  suggests  that  there  was  a  change  i n  the 

determination  of  Irish  wholesale  prices  subsequent  to  EMS  entry.  The  fact 

that  the  shortrun  coefficients  do  not  change  significantly  may  reflect  the 

d i f f icu l ty  i n  ident i fying  the  exact  shortrun  relationships,  whereas  the  longer

run  relationships  differ  more  clearly. 

No  matter  what  the  starting po in t i n the matr ix of specifications  of Figure  1, 

fo l lowing  the  results  of  the  nested  tests  leads  to  either  specification  C2  or 

B3.  This  ambiguity  can  be  resolved  by  moving  to  a  10  per  cent  significance 

level  for  the  tests. The  only change i n terms  of  Figure  1 is  that  the  arrow  from 

B2  to  B3  is  reversed.  This  means  that  no  matter  what  the  starting  p o i n t , 1 4 

the  arrows  now  poin t  eventually  to  specification  C2,  which  is reported  below 

as  Equation  (6). 

14.  For  example,  the  most  general  specification A l ,  as  suggested  by  the  "general  to  simple" strategy 

set  out by  Hendry (1983). 



I n  the  preferred  specification,  Equation  (6),  the  longrun  relationship  is 

allowed  to  change  on  jo in ing  the  EMS.  This  is  implemented  by  mul t ip ly ing 

a  d u m m y 1 5  by  the  error  correction  terms  for  the  U K and  Germany. 

A l o g ( P I R ) = i = l  P i G R L i { A l o g ( P G R ) } +  T i G R L i { A l o g ( R G R ) } 

+

 .}Q 0 i U K
L i { A 1 ° g (

P

U K ) }
+

 j * , 7 i U K
L i { A l o g ( R U K ) } 

^ C R ^ o g Q^*)  + 9 O T L * l o g ( ^ « ) 

/  + g C R L 4 l o g ( P G R ^ R G R ) x D E M S 

+  6 U K L 4 l o g (
?UK

 p
 RUK

)  X  D m s  + a + I  f .S ;  (6) 

While  the  tstatistic  on  the  coefficients  of  the  two  "structural  break"  vari

ables  are  individually  significant  only  at  the  10  per  cent  level,  the  Ftest  o f 

the  j o i n t  hypothesis  that  bo th  are  equal  to  zero  yields a value  o f  5.59,  which 

is  significant  at  the  1 per  cent  level.  As  shown  in Table  3,  these  results  imp ly 

that  the  longrun  weights  on  German  and  U K  prices  changed  on  jo in ing  the 

EMS  as  the  importance  o f  U K  output  prices  i n  determining  Irish  output 

prices  was  greatly  reduced  and  there  was  a  corresponding  increase  in  the 

importance  of  German  output  prices. 

A  break  in  this  estimated  relationship,  involving  f ixed  weights  on  each 

country's  price  indices  has  two possible  explanations.  I f the  underlying  wor ld 

price  determining  Irish  ou tput  prices  were, a  tradeweighted  average  of  prices 

i n  our  main  trading  partners  the  significance  of  the  dummies  could  merely 

reflect  a  change  in  trade  weights,  i.e.,  the  higher  weight  on  German  prices  in 

the  later period could be  due  solely  to  its  increasing  importance  i n  Irish  trade. 

This  explanation  can,  however,  be  discounted,  because  of  the  evidence  f rom 

the  tradeweighted  regressions  below. 

The  alternative  explanation,  supported  by  these  results,  is  that  there  was  a 

change  in price  setting  behaviour  after  Irish  entry  in to  the  EMS. This suggests 

that  the  relative  importance  o f  German  prices  as  against  U K  prices  i n  Irish 

f i rms '  pricing  decisions  may  have been  altered  for  more  inst i tut ional reasons, 

perhaps  associated  w i t h  a reversal  i n  the  relative  stabili ty of  the  Deutschmark 

and  Sterling nominal exchange  rates under  the  new  regime. 

15.  The  dummy  is zero before EMS entry,  and unity  thereafter. 



Equation 6 Results 

Coefficient: i=0 i = l i=2 i=3 

a 1.050 

(3.7) 

0 .500 

(2.8) 

^ i G R 
0.118 

(3.6) 

0.114 

(3.0) 

0.061 

(1.8) 

0 i U K 
0 .270 

(2.5) 

I ' iUK 
0.067 

(2.5) 

0.135 

(5.1) 

0.081 0.081 

(3.0) (3.3) 

9 G R 
0.024 

(0.6) 

9

U K 
0.167 

(2.9) 

5 G R 
0.061 

(1.5) 

5

U K 
- 0 . 0 7 

( -1 .4 ) 

? i 
0 .016 0.011 0.003 

(5.8) (4.1) (1.3) 

R
2

 = .942 S E R = .00490 R
2

 = .910 

A R F [ 4 , 2 5 ] = 1.36 D F F I T S = 1.99 Het F [ l , 4 4 ] = 1.12 

Table 3: Weights on German and UK Prices 

Germany UK 

P r e - E M S 0.13 0.87 

P o s t - E M S 0.47 0.53 

16.  tstatistics are  given  in parentheses under  the  coefficients. 



4.3 Tests of Long-run Homogeneity 

The  tests  of cointegration i n Section 4.1  have  indicated  support  for  a  long

run  equi l ibr ium  relationship  between  Irish  prices  and  a  weighted  average  o f 

the  Irish  pound  prices  of  German  and  U K manufactures.  This  is a necessary, 

bu t  insufficient,  condi t ion for  longrun homogeneity  to  hold .  The restriction 

of  longrun homogeneity,  or relative purchasing power parity, has  been  imposed 

in  the  models  of  the  previous  section:  the  longrun solution of  these  models 

involves  a  constant  ratio  between  Irish  prices  and  a  (geometric)  weighted 

average  of  U K  and  German  prices  in  Irish  pound  terms.  Given the  nature  of 

price  indices  i t  is  no t  possible  to  draw  any  conclusions  concerning  absolute 

purchasing  power  par i ty  f rom  these  results. 

A  stronger  test  o f  the  homogeneity  restriction can  be  derived by  including 

as an additional variable the  four th  lag of the  level of Irish prices:  this allows  the 

longrun  relationship  to  be  a  nonconstant  rat io. I f the  restriction is  rejected 

by  this  test  i t  wou ld  suggest  the  omission  of  some  impor tant  explanatory 

variable.  While  the  coefficient  on  this  additional variable  is  significantly  dif

ferent  f rom  zero  in  the  regressions  covering  the  fu l l  period,  i t  is  no t  signi

ficantly  different  f rom  zero  in  3  of  the  4  regressions  for  the  postEMS  sub

period. 

Thus,  the  evidence  on  longrun homogeneity  is  somewhat  mixed . I t  should 

be  remembered  that  the  price  series used  are  for tota l manufacturing industry. 

Differences  in  the  weights  attached  to  different  components  w i l l  lead  to 

divergences  f rom  relative  PPP  i f  the  price  trends  for  these  different  com

ponents  diverge. 

4.4 Tests of Short-term PPP 

We  have  already  seen  one  set  of  Ftests  which  indicates  that  the  response 

to  exchange  rate  changes  is  slower  than  that  to  prices.  Further  tests  conf i rm 

this  as  a  strong  result.  Formulations  which  impose  an  identical response  in 

each  quarter  by  Irish  prices  to changes in foreign  currency prices and  exchange 

rates  are  rejected  against  those  which  allow  differential  effects.  This  result 

holds  very  generally  across  countries,  sectors  and  subperiods.  For  example, 

the  Ftest  for  imposing  an  identical  response  restriction  on  Equation  (5) 

yields  a  value  of  3.65  as  against  a  1  per  cent  cri t ical  value  F(8,2)  o f  3 .41 . 

These  tests conf i rm  the result  o f  Leddin  (1988)  that  purchasing  power  par i ty , 

expressed  on  a  period  by  period  basis,  can  be  rejected:  they  also  indicate, 

however,  that  Leddin's  imposi t ion  o f  identical  coefficients  on  the  foreign 

price  and  exchange  rate  terms  is  rejected  by  the  data. 

However,  i f  the  ident i ty  o f  response  to  foreign  price  and  exchange  rate 

changes  is  assumed  to  apply  w i t h i n  an  annual  context ,  by  restricting the  sum 

of  the  adjustment  coefficients  on  prices  and  the  exchange  rates  to  be  equal, 

the  resulting restrictions  are  not  rejected  by  the  data.  The  Ftest  for imposing 



this  restriction  on  Equation  (5)  yields  a  value  of  1.28  as  against  a  crit ical 

value  F(2,23)  of  3.42. 

The  response  to  German  price  changes  in D M terms  tends  to  be  larger  (and 

better  defined)  than  the  response  to  exchange  rate  changes.  I n  the  case  of 

the  U K  the  opposite  is  the  case  w i t h  the  exchange  rate  terms  being  generally 

better  defined  than  the price terms.  The  shortterm  response  to  exchange  rate 

changes  tends  to  be  somewhat  slower  than  to  foreign currency  prices. 

4.5 Tests of Asymmetric Response to Changes in Foreign Prices 

Baker et al.  (1986)  suggested  that  domestic  prices  wou ld  respond  faster  to 

a  rise  i n  the price of foreign currency  than  to a fal l .  The possibility o f a  stronger 

response  to  exchange  rate  induced  increases  in  competi tors '  prices  (in  Irish 

pound  terms)  than  to decreases was  tested  as  follows.  First, a  dummy  variable 

was  constructed  taking  the  value  1  for  an  increase  in  the  U K  exchange  rate 

and  zero  otherwise.  A n  additional  variable  was  formed  by  mul t ip ly ing  the 

shortterm  exchange rate changes by  this dummy variable, thus  giving a variable 

equal  to  the  exchange  rate  change  i f  this  was  positive, but  zero  otherwise. 1 7 

A  positive  significant coefficient  on  this  variable  wou ld  indicate  a more  rapid 

response  to  positive  exchange  rate  changes.  The  results  show  that  the  coef

ficients  on  the  dummy  variables,  while  all bearing  the  expected  positive  sign, 

imply ing  a faster  response to a  depreciation  of  the  Irish  pound,  are  j o i n t l y  not 

significant  f rom  zero.  However,  due  to  the  small number  of  observations  for 

an  appreciation  of  the  Irish  pound  against  Sterling,  this  test  is not  conclusive. 

4.6 Non-nested Tests against Trade-weighted Foreign Price Variables 

Trade  weights  for  the  U K , Germany  and  the  US  move  fairly  steadily  f rom 

0.75,  0.13,  0.12,  respectively,  to  0.55,  0.20,  0.25  over  the  period  1975  to 

1987.  We  have  already  seen  that  the  impl ied  weight  on  German  prices  in  the 

aggregate  level  regressions  is  much  greater  than  even  this  endperiod  weight, 

and  the  impl ied  weight  on  the  U K  is  correspondingly  lower.  However,  the 

fact  that  the  trade  weights  move  over  the  period  to  reflect  Germany's  increas

ing  trade  share  could give a tradeweighted  approach  some advantages over  the 

f ixed  weights  of  the  regression  approach.  Simple  trade  weights  were  used  to 

create  weighted averages of U K ,  German  and US prices  and exchange rates:  the 

results  reported  below  do  not  suggest  that  more  sophisticated  weighting sys

tems  w o u l d  lead  to  different conclusions.  Nonnested  tests provide  the  appro

priate  framework  for  choosing  between  the  tradeweighted  and  regression

weighted  approaches. 

17.  This  was  the  approach  adopted  by  Goldstein  (1974)  in  testing  for  an  asymmetric  response  of 

wages to  price  increases and  decreases. 



The  results  indicate  that  the regressionweighted approach  encompasses  the 

results  of  the  tradeweighted  approach.  The  tradeweighted  regressions  are 

rejected  against  a  j o i n t  model  incorporating separate  informat ion  on  the  U K 

and  Germany  (the  test  statistic  of  4.72  exceeding  the  cri t ical  F(18,15)  at 

the  1  per  cent  level  o f  3.43),  while  the  regressionweighted  approach  is  not 

rejected  against  a  j o i n t  model  including  tradeweighted  informat ion  (the  test 

statistic  o f  1.31  being  below  the  5  per  cent  cri t ical  F(9,15)  o f  2.59).  The 

reported  statistics  are  based  on  the  inclusion  of  three  lags  of each  price  and 

exchange  rate  variable,  as  i n  Equation  (5), bu t  similar  results  were  obtained 

w i t h  more  restricted  specifications. 

Specifications  which  use  U K  data  alone  to  p roxy  foreign  prices  are  also 

strongly  rejected  against  specifications  including  German  price  data.  Further

more,  the  specifications  involving  the  U K  alone  y ie ld  unstable  and  counter

intui t ive  results,  including  rejection  of  longrun  homogeneity,  and  a  sign  on 

the  error  correction  term  which  w o u l d  lead  to  Irish  prices  diverging  f rom 

those  i n  the U K . 

There  w o u l d  seem  to  be  t w o  main  reasons  why  the  influence  of  German 

prices  exceeds  their trade  weight. The  first  is  that  German  prices  may  to  some 

extent  p r o x y prices  for  France,  the Netherlands  and other  European  countries 

not included i n the  analysis.  I t  is  doubtful ,  however,  i f this  is  the  whole  story. 

A n  alternative,  mentioned  earlier,  is  that  German  prices  exert  an  influence 

out  of  p ropor t ion  to  their  trade  weight, possibly  because  German  firms  are 

regarded  as  price  leaders;  further  investigation wou ld  be  needed  to  establish 

whether  or  no t  this  is  the  case. 

V  REVIEW  OF  D I S A G G R E G A T E D  RESULTS 

We  also  applied  the  model  described  above  in  Equation  (4)  to  the  price 

data  for the  output of a range  of nonfood sectors of manufacturing i n d u s t r y . 1 8 

I n  each  case  data  for  prices  and  exchange  rates  in  the  U K , Germany  and  the 

US,  were  tr ied  together  w i t h  wage  rates.  I n  the  case  of  certain  sectors  price 

and  exchange  rate  data  for  some  other  possibly  relevant  countries  were  tr ied. 

The results  of these regressions  are  summarised  in Table 4 . 1 9  The same dynamic 

specification  was  used  in each  case w i t h  no  lags  on  the  price change  variables 

and  3  lags  on  the  exchange  rate  changes.  I n  all  bu t  one  case  a  specification 

including  3  lags  on  the  change  in prices  was  rejected  at  the  5 per  cent  level  i n 

favour  of  this more  restricted  specification used  here. 

18.  See  Callan and  FitzGerald (1988)  for  ful l  details  of  these  results. 

19.  While  seasonal  dummies  were  included  in  each  regression,  they  are  omitted  from  the  table  to 

save space. 



While  the  R 2  statistics  reported  for  these  disaggregated  equations  are  typ i 

cally  lower  than  that  for  the  aggregate equation,  they  are  all highly significant, 

and  compare  favourably  w i t h  other  time series analyses o f dependent  variables 

differenced  i n  logarithms.  A t such  a  disaggregated  level  the  increasing  impor

tance  o f  special  factors,  no t  captured  by  the  regressors, may  account  for  the 

somewhat  lower R 2  statistics  reported. 

The  11  equations  for  the  different  sectors o f manufacturing  cover  the  bulk 

of  the  nonfood  output  of  that  sector  (over  60  per  cent  of net  ou tput ) .  One 

major  omission  is  the  electronics  sector  which  is  also  omi t t ed  f rom  the  index 

covering  to ta l  manufacturing.  As  can  be  seen  f rom  the  table  the  results  are 

reasonably  consistent  w i t h  the  results  obtained  f rom  the  aggregate  equation. 

I n  eight  sectors  at  least  one  o f  the 6  coefficients  are  significant indicating 

a  significant  longterm  relationship  between  Irish  prices  and  the  explanatory 

variables.  Domestic  costs,  proxied  by  wage  costs,  are  of  only  l imi t ed  impor

tance  i n  determining  prices;  they  are  only  significant  i n  t w o  sectors  in  the 

long  r u n . 2 0  Thus,  for  most  sectors  the  SOE  model  is  appropriate.  As  w i t h  the 

results  presented  i n  Section  4,  German  prices  generally  have  a higher  weight 

in  determining  Irish  prices  than  do  U K prices.  The  results  confirm  the  slower 

speed  of  adjustment  of  Ir ish  prices  to  changes  i n  exchange  rates  than  to 

changes  i n  foreign  currency  prices.  Finally,  these  results  conformed  to  the 

results  i n Section  4 i n ascribing l i t t l e  or  no  weight  to  other  countries'  p r ices 2 1 

i n  explaining Irish  prices. 

20.  The  domestic  wage  cost  data  used  were  those  appropriate  to  the  relevant  sector. 

2 1 .  For  example,  US  prices. 



Table 4: Results for Individual Industrial Sectors 

Sector 1 2 3 4 5  6  7 2 2 
5  9 10 11 

a 0.788  1.510  1.139  1.101  1.171  2.003  0.567  0.404  0.056  0.665  0.493 

(3.6)  (3.6)  (1.4)  (4.8)  (4.0)  (3.4)  (1.9)  (2.3)  (0.3)  (3.4)  (1.4) 

^OGR 
0.261  0.117  0.014  1.005  0.007  0.176  0.270  0.744 

(0.7)  (0.1)  (0.0)  (3.9)  (0.0)  (0.9)  (1.8)  (5.4) 

7 0 G R 
0.223  0.010  0.074  0.107  0.371  0 .004  0.038  0.031 7 0 G R 

(3.4)  (0.1)  (1.5)  (2.1)  (2.2)  (0.2)  (0.3)  (0.3) 

0.069  0.140  0.171  0.233  0.511  0 .020  0.281  0.415 

(1.0)  (1.9)  (3.2)  (4.1)  (2.9)  (0.0)  (2.1)  (3.9) 

^2GR 
0.002  0.037  0.160  0.081  0.173  0.077  0.308  0.216 

(0.0)  (0.4)  (2.9)  (1.5)  (1.0)  (2.1)  (2.4)  (2.0) 

^ G R 
0.134  0.107  0.015  0.162  0.200  0.032  0.188  0.081 

^ G R 
(2.3)  (1.3)  (0.3)  (3.1)  (1.2)  (1.0)  (1.4)  (0.8) 

0.436  0.616  0.339  0.293  0.088  0.183  0.010  0.853  0.463 

(2.8)  (2.7)  (2.1)  (1.4)  (0.4)  (0.3)  (0.0)  (3.9)  (3.8) 

7 O U K 
0.018  0.081  0.076  0.063  0.109  0.106  0.090  0.155  0.019 7 O U K 

(0.2)  (1.7)  (1.6)  (1.6)  (2.8)  (0.8)  (2.4)  (3.1)  (0.4) 

^ l U K 
0.232  0.146  0.099  0.054  0.043  0.026  0.026  0.190  0.105 

^ l U K 
(3.1)  (3.2)  (2.5)  (1.3)  (1.0)  (0.2)  (0.7)  (3.8)  (2.1) 

7 2 U K 
0.086  0.079  0.012  0.023  0.033  0.124  0.075  0.020  0.096 7 2 U K 

(1.0)  (1.7)  (0.2)  (0.5)  (0.8)  (0.9)  (2.0)  (0.3)  (1.8) 

T3UK.  0.072  0.111  0.022  0.168  0.040  0.026  0.062  0.026  0.091 

(0.9)  (2.4)  (0.5)  (4.3)  (1.0)  (0.2)  (1.6)  (0.5)  (1.9) 

e o 
0.037  0.015  0.086  0.072 

(1.3)  (0.7)  (2.1)  (2.7) 

0.012  0.002  0.068  0.112 

(0.4)  (0.1)  (1.3)  (3.6) 

e 2 
0.024  0.041  0.124  0.087 

(0.7)  (1.5)  (2.0)  (2.4) 

e 3 
0.076  0.040  0.021  0.067 

(2.2)  (1.5)  (0.4)  (1.4) 

^GR 
0.131  0.126  0.114  0.099  0.126  0.346  0.055  0.097  0.076 

(2.6)  (3.1)  (1.5)  (3.7)  (4.2)  (3.1)  (1.8)  (3.3)  (1.4) 

0.133  0.050  0.084  0.068  0.049  0.000  0.086  0.067 

(3.3)  (0.7)  (3.8)  (2.4)  (1.0)  (0.0)  (1.6)  (1.4) 

e w  0.042  0.051  0 .014  0.079 

(1.4)  (2.4)  (0.3)  (2.5) 

R 2  0.647  0.664  0.706  0.685  0.756  0.393  0.453  0.694  0.785  0.292  0.472 

Sectors: 
1. Chemicals 
2.  Metal  Products 

3.  Electrical  Engineering 

4.  Motor  Vehicles and  Parts 

5.  Textiles 

6. Leather and  Footwear 

7.  Clothing 

8. Timber  and  Furniture 

9.  Paper and Paper  Products 
10.  Rubber  and  Rubber  Products 

11.  Processing  of Plastics 

22.  For  this sector  (clothing)  Spanish  prices replace  German prices. 



V I  CONCLUSIONS 

The  results  presented  in  this  paper  show  that  the  SOE  model  of  price 

determination  is  appropriate  to  Irish  manufacturing  output .  Domestic  wage 

costs  play  only a minor  role  i n price  determination,  while  foreign price  inf lu

ences are  dominant.  I n  this respect,  the  results  conf i rm  the consensus of earlier 

research  on  this  topic; but  the  results  on  the  nature  and  t iming  of  the  foreign 

influence  are  a good  deal  more  novel. 

Shortrun  homogeneity  is  rejected  by  the data. While longrun  homogeneity 

is  generally  rejected  for  the  fu l l  data  sample,  i t  is  accepted  for  the  postEMS 

period. 

Generally  the  effects  of changes i n exchange rates on prices  are  much  slower 

to  materialise  than  are  the  effects  of changes  in  foreign currency  prices.  This 

difference  i n  behaviour  can  be  explained  by  the  fact  that  firms  are  reluctant 

to  change  their  ou tpu t  prices  very  frequently.  As  a  result,  they  have  to  set 

future  prices  based  on  their  expectations  of  the  Irish  pound  price  of  foreign 

competitors.  When  foreign  competitors  raise  their  prices  in  foreign  currency 

terms  there  is  l i t t l e  l ike l ihood  that  they  w i l l  subsequently  reduce  them,  so 

domestic  producers  w i l l  be  quick  to  fo l low  suit.  However,  i f foreign prices  i n 

Irish  pound  terms  change  because  of  exchange  rate  changes, past  experience 

suggests,  especially  in  the  case of  the  SterlingIrish pound  exchange  rate,  that 

there  is  quite  a  possibili ty  that  the  change  may  be  reversed  i n  the  immediate 

future.  As  a  result,  firms  are  l ike ly  to  be  slower  to  change  their  expectations 

about  future  values  o f  the  exchange  rate  as  a  result  of  a  single  quarter's 

f igures . 2 3 

There  is no  evidence  of an asymmetric  response to appreciation  and  depreci

ation vis-a-vis  Sterling. However,  the  number  of  observations  available  for  the 

postEMS  period  are  s t i l l  too  few  to  properly  test  this  hypothesis.  I n  any 

event,  this  hypothesis  may  be  more  appropriately  applied  to  a model  of  the 

format ion  o f  domestic  consumer  prices,  as  suggested  by  Baker et al.,  1986. 

Germany  has  a  stronger  influence  in determining Irish  prices  than  the  trade 

weights  suggest.  I n  the  postEMS period its role i n output  price  determination 

is  roughly equal  to  that  of  the  U K .  The  pattern  of response  of  Irish  prices  to 

foreign  prices  was  significantly different  f rom  that  suggested  by  an  approach 

based  on  trade  weights. 

Because  of  a  l im i t ed  number  of  consistent  observations  for  the  preEMS 

period  i t  is  d i f f icul t  to  test  for  a change  in pattern  of behaviour  fo l lowing  the 

break  in  the  l ink  w i t h  sterling  consequent  on  EMS  membership.  However, 

the  evidence  f rom  the  aggregate  price  series does  indicate  a change  in  pricing 

23.  See  the  case of  Irish  Distillers in the  Report  of  the  Restrictive  Practices Commission,  1988. 



behaviour  in  1979  w i t h  an  increase  in  the  importance  of  German  prices  and  a 

fall  i n  the  importance  o f  U K  prices . 2 4  I t  is  dif f icul t  to  ident ify  a  change  i n 

shortrun pricing behaviour.  The differential response to exchange rate changes 

and  foreign  currency  price  changes  has  also  taken  on  added  importance  now 

that  the  SterlingIrish pound  rate  is  flexible. 

These  results  have  a  number  of  implications for  public  pol icy.  I n  so  far  as 

the  pricing  behaviour  of  Irish  firms  reflects  their  views  as  to  who  their  com

petitors  are,  these  results  suggest  a  change  in  the  tradit ional  tradeweighted 

approach  to  measuring  competitiveness.  On  the  basis  of  these  results,  EMS 

countries,  p roxied  by  Germany,  should  have  a  much  bigger  weight  i n  com

petitiveness  measures  than  w o u l d  be  suggested  by  tradit ional trade  weights. 

The  slower  response  of  domestic  prices  to  changes  in  the  exchange  rate 

than  to  changes  i n  foreign  currency  prices  has  implications for  the  Irish  eco

nomy  on  the  complet ion  of  the  EC  market  i n  1992.  I f  the  U K remains  out 

of  the  EMS  uncertainty  about  the  bilateral  SterlingIrish  pound  exchange 

rate  w i l l  pose problems  i n price  determination.  Wi thout any  customs  or  fiscal 

barriers  the  slow adjustment  of prices  to exchange rate  changes  could give  rise 

to  large  temporary  trade  flows.  The  alternative  is  that  either  prices  i n Ireland 

change  more  rapidly i n the  face  of changes in the  SterlingIrish pound  exchange 

rate  or  else  the  variabil i ty  of  U K prices  i n Sterling terms  increases. 

24.  This  is confirmed for  certain  of  the  disaggregated  series examined  in Callan and  FitzGerald,  1988. 
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Appendix  1: Calculated Values of the Test Statistics Underlying Figure 1. 

Specifications  1,  2  and  3  and  dynamics  A ,  B, C  and  Z  are  as  described  in 

Figure  1 and  the  related  text . 

Z l F ( l l , 1 7 ) = 1.05 Z 2 F ( 2 , 2 8 ) = 8 . 0 4 * * Z 3 

F ( 6 , l l ) = 7 . 2 9 * * F ( 6 , 2 2 ) = 8 . 0 5 * * F ( 6 , 2 4 ) = 8 . 1 2 * * 

A l F ( 1 1 , H ) = 1.61 A 2 F ( 2 , 2 2 ) = 7 . 2 7 * * A 3 

F ( 6 , l l ) = 2 . 2 6 F(6 ,22)=1 .87 F(6 .24)=0 .50 

B l F ( l l , 1 7 ) = 1.18 B2 F(2 ,28)=3 .31+ B 3 

F ( l , 1 7 ) = 0 . 5 0 F ( l , 2 8 ) = 1 . 6 5 F ( l , 3 0 ) = 5 . 6 0 * 

C I F ( l l , 1 8 ) = =1.33 C 2 F ( 2 , 2 9 ) = 5 . 5 9 * * C 3 

A  test  statistic  which  is  significant at  1 per  cent(**), 5 per  cent(*)  and  10  per 

cent(+)  indicates  that  the  less  general  specification  (i.e.,  the  one  w i t h  more 

restrictions  and,  hence,  fewer  estimated  parameters)  is  rejected  against  the 

more  general  specification.  For  example,  since  Z  is  less  general  than  A ,  the 

test  statistic  F ( 6 , l l ) = 7 . 2 9  indicates  that  Z l  is rejected  against  A l .  Specifica

t ion  A  is more  general  than  B which  is more  general  than  C  while  dynamics  1 

are  more  general  than  2 which  are  more  general  than  3. 
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