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PODZIEKOWANIE

Sktadamy serdeczne podziekowanie Panu Profesorowi Michalowi Kolupie
za wielki wklad pracy wlozony w ciggu ostatnich 15 lat w kierowanie zespotem
redakcyjnym ,Przegladu Statystycznego”. Dzieki wysitkom i zaangazowaniu prof.
dr hab. Michata Kolupy, ,Przeglad Statystyczny”, bedgcy waznym czasopismem
naukowym statystykow i ekonometrykéw, mogt si¢ ukazywaé regularnie, prezentu-
jac aktualne wyniki badan i dyskusji prowadzonych w obu, $ci$le ze sobg wspét-
pracujacych $rodowiskach.

Podziekowanie skladamy wszystkim cztonkom Komitetu Redakcyjnego za dba-
to$¢ o wysoki poziom naukowy czasopisma, za aktualno$¢ problematyki publiko-
wanych opracowan, za wysitki zmierzajace do wiekszej integracji Srodowisk staty-
stykéw i ekonometrykéw w sferze badawczej. W sktadzie Komitetu Redakcyjnego,
kierowanego przez prof. dr hab. Michata Kolupe pracowali: prof. dr hab. Andrzej
Barczak (Zastepca Redaktora Naczelnego), prof. dr hab. Czestaw Domanski, prof. dr
hab. J6zef Hozer, prof. dr hab. Krzysztof Jajuga (Zastepca Redaktora Naczelnego),
prof. dr hab. Teodor Kulawczuk, prof. dr hab. Emil Panek, prof. dr hab. Tadeusz
Stanisz (Sekretarz Naukowy).

Pragniemy wyrazi¢ nadziej¢ na owocng wspoélprace i dalsze aktywne uczestnictwo
ustepujacego Komitetu Redakcyjnego w rozwoju ,Przegladu Statystycznego”.

prof. dr hab. Mirostaw Szreder
prof. dr hab. Magdalena Osifiska
prof. dr hab. Marek Walesiak

dr Krzysztof Najman






OD REDAKCIJI

Swiadomi ponad 55-letniej historii czasopisma naukowego, a takze uzna-
nej reputacji, jaka cieszy sie ,Przeglad Statystyczny”, podejmujemy prace jako
nowy Komitet Redakcyjny powolany przez Przewodniczacego Wydzialu I Nauk
Spotecznych Polskiej Akademii Nauk.

Pragniemy, aby ,Przeglad Statystyczny” byl nadal pierwszym miejscem wymiany
mys$li naukowej statystykéw i ekonometrykéw polskich. W rozwijajacej sie gospo-
darce rynkowej wymaga to szczegélnej dbalosci o witasciwy poziom naukowy
pisma, otwarto$ci na oczekiwania Czytelnikéw i docierania do nowych $rodowisk
odbiorcéw, w tym zagranicznych. Chcemy $mielej wykorzystywaé nowoczesne
srodki przekazu informacyjnego do promowania prac naukowych publikowanych
w ,Przegladzie Statystycznym”. Sadzimy, Zze w ten sposéb bedziemy poszerzac
i poglebiac zakres dyskusji naukowej najwazniejszych zagadnien teorii i zastosowan
statystyki oraz ekonometrii.

Deklarujemy naszg otwarto$¢ zaréwno na nowe problemy naukowe, ktére
powinny by¢ dyskutowane na forum ,Przegladu Statystycznego”, jak i na wszelkie
propozycje Wspoélpracownikéw i Czytelnikow zmierzajgce do unowocze$nienia
pisma i podniesienia jego rangi.

Wszystkie prace zglaszane do publikacji w ,Przegladzie Statystycznym”
powinny by¢ nadsylane na adres Sekretarza Redakcji: dr Krzysztof Najman, Wydziat
Zarzadzania, Uniwersytet Gdanski, ul. Armii Krajowej 101, 81-824 Sopot.

Mirostaw Szreder — Redaktor Naczelny

Magdalena Osinska — Zastepca Redaktora Naczelnego
Marek Walesiak — Zastepca Redaktora Naczelnego
Krzysztof Najman - Sekretarz Naukowy Redakcji
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SYLWETKA NAUKOWA PROFESORA ZYGMUNTA ZIELINSKIEGO (1929-2009)

Profesor Zygmunt Zielifiski urodzit sie 7 kwietnia 1929 roku w Strzelnie. W 1950
roku rozpoczal studia w Wyzszej Szkole Ekonomicznej w Szczecinie, ktérg wiaczono
w 1955 roku do nowo utworzonej Politechniki Szczecinskiej. Studia pierwszego stopnia
Profesor ukonczyt w 1954 roku, a studia drugiego stopnia (magisterskie) — w 1955 roku.
W marcu 1963 roku uzyskal stopieni doktora nauk ekonomicznych na Wydziale Morskim
WSE w Sopocie, a 26 czerwca 1970 roku - stopieni doktora habilitowanego nauk
ekonomicznych na Wydziale Przemystu Wyzszej Szkoly Ekonomicznej w Katowicach.
Tytul naukowy profesora nadzwyczajnego uzyskal w styczniu 1977 roku, a profesora
zwyczajnego 16 grudnia 1988 roku.
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Dziatalno$¢ naukowo-dydaktyczng Profesora Zielinskiego mozna podzieli¢ na dwa
okresy, tj. okres szczeciniski (lata 1952-1980) i okres torunski (lata 1981-2009).

Prace naukowo-dydaktyczng Profesor podjal 1 wrze$nia 1952 roku w Katedrze
Statystyki Wyzszej Szkoty Ekonomicznej, a nastepnie Politechniki Szczecinskiej. T to
wtasnie Politechnika Szczecinska na wiele lat stala sie uczelnia, z ktérg zwigzany byt
Zygmunt Zielinski. Tu w 1955 roku zostal powolany na stanowisko starszego asystenta,
w roku 1963 - adiunkta, w czerwcu 1968 roku — docenta, a po otrzymaniu tytutu
naukowego profesora nadzwyczajnego zostal zatrudniony na stanowisku profesora
nadzwyczajnego (w styczniu 1977 roku).

Po ukonczeniu studiéw magisterskich, w latach 1955-1957, Profesor Zielifiski
zajmowal si¢ problemami statystyki transportowej, a w szczegélnosci problemami
statystyki przewozow kolejowych. Od roku 1958 prowadzit analizy wahan sezono-
wych w transporcie w Polsce. Problemami tymi zajmowat sie do 1965 roku. Wyniki
swych badan Profesor opublikowal w latach 1959-1965 w pieciu artykutach nauko-
wych oraz w monografii pt. Statystyczne studium sezonowosci towarowych przewozow
kolejami w Polsce w latach 1947-1960 (Zeszyty Naukowe Politechniki Szczecinskiej
nr 59, Szczecin 1965).

W nastepnym okresie, tzn. od 1965 roku Profesor Zielinski zajmowat sie metodami
analizy wahan sezonowych. Byly to badania typu teoretyczno-metodologicznego; ich
wyniki Profesor przedstawit w pieciu artykutach naukowych oraz w rozprawie habi-
litacyjnej pt. Ekonometryczne metody analizy wahan sezonowych (Zeszyty Naukowe
Politechniki Szczecinskiej nr 112, Szczecin 1969).

0Od roku 1969 Profesor zajmowal si¢ problemami zastosowan ekonometrii w trans-
porcie, a w szczegblnoSci w badaniu potrzeb przewozowych. Wyniki tych prac przed-
stawil w sze$ciu artykutach naukowych oraz w publikacji pt. Wybrane zagadnienia
ekonometrii i jej zastosowan do analizy przewozow (Politechnika Szczecinska, Szczecin
1978).

0d 1975 roku Profesor Zielinski zaczal zajmowad sie teorig dynamicznych modeli
ekonometrycznych, opartg na teorii proceséw stochastycznych. Pierwsze wyniki badan
dotyczace tego tematu przedstawilt w monografii: Metody analizy dynamiki i rytmicz-
nosci zjawisk gospodarczych (PWN, Warszawa 1979).

W okresie pracy na Politechnice Szczecinskiej Profesor prowadzit wyktady i ¢wi-
czenia z zakresu statystyki teoretycznej, rachunku prawdopodobienistwa, statystyki
matematycznej, matematyki dla ekonomistéw, statystyki ekonomicznej i transportowe;j,
ekonometrii i badan operacyjnych oraz seminaria magisterskie.

W okresie dziatalno$ci naukowo-dydaktycznej na Politechnice Szczecinskiej Profesor
Zielinski petnit réwniez wiele funkcji. W latach 1970-1981 pemnit funkcje zastepcy
dyrektora i dyrektora Instytutu Rachunku Ekonomicznego, a od 1976 roku - dyrektora
Instytutu Nauk Ekonomiczno-Spotecznych Politechniki Szczecinskiej. Réwnolegle petnit
funkcje kierownika Zaktadu Ekonometrii i Badaii Operacyjnych, ktéry powstat z Jego
inicjatywy. W latach 1972-1975 Profesor Zielifiski byt Prorektorem ds. Dydaktycznych,
a w latach 1975-1980 - Rektorem Politechniki Szczecinskiej i Przewodniczgcym
Srodowiskowego Kolegium Rektoréw Szkot Wyzszych w Szczecinie.

Drugi okres pracy naukowo-dydaktycznej Profesora Zygmunta Zielinskiego rozpo-
czal sie od momentu przejécia do pracy na Wydziale Nauk Ekonomicznych Uniwersytetu
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Mikotaja Kopernika w Toruniu, tj. od lutego 1981 roku. Odtad tez zaczal sie okres
torunski Jego zycia.

W okresie tym gléwnym tematem badan Profesora Zielinskiego byta teoria dyna-
micznych modeli ekonometrycznych i ich zastosowan. Efektem tych badan byla kolejna
monografia Profesora pt. Analiza spektralna w modelowaniu ekonometrycznym (PWN,
Warszawa 1986, wspétautor: L. Talaga). Dla napisania tej monografii szczegélnie przy-
datny byl trzymiesieczny staz naukowy w Uniwersytecie Stanowym w Tempe w Arizonie,
ktéry Profesor odbyl na przetomie 1981 i 1982 roku.

W latach 1986-1990 Profesor Zielinski podjat sie, wraz z zespolem pracowni-
kéw kierowanej przez siebie Katedry Ekonometrii i Statystyki UMK, realizacji tematu
badawczego w ramach centralnego programu badan podstawowych (CPBP 10.9.1.3) pt.
»2Modelowanie proceséw ekonomicznych w $wietle koncepcji zgodnych modeli dyna-
micznych”. W trakcie realizacji tego tematu Profesor podsuwatl nowe tematy badawcze,
zachecal do wysitku, inspirujac tym samym mtodych pracownikéw naukowych do
podejmowania odwaznych tematéw. Efektem tego bylo opublikowanie wielu artykutéw
naukowych, opracowanie kilku prac doktorskich i habilitacyjnych dotyczacych nurtu
dynamicznego modelowania ekonometrycznego. Nalezy tutaj dodad, ze badania te nadal
sg kontynuowane przez Jego uczniéw. Podsumowaniem badan Profesora nad budowa,
analizg i weryfikacja zgodnych, dynamicznych modeli ekonometrycznych byta mono-
grafia pt. Liniowe modele ekonometryczne jako narzedzie opisu i analizy przyczynowych
zaleznosci zjawisk ekonomicznych (Wydawnictwo UMK, Torun 1991).

Profesor Zygmunt Zielinski byl pomystodawcg organizowania przez Katedre
Ekonometrii i Statystyki WNEiZ UMK w Toruniu Ogoélnopolskiego Seminarium
Naukowego pt. Dynamiczne modele ekonometryczne. Seminaria te sg organizowane od
1989 roku w cyklu dwuletnim i stanowig doskonale forum do prezentowania osiggnie¢
w dziedzinie modelowania dynamicznego ekonomicznych proceséw stochastycznych
zaréwno dla o$rodka torunskiego, jak i innych polskich osrodkéw naukowych. Profesor
Zielinski byl réwniez inicjatorem przygotowania i wydawania czasopisma w jezyku
angielskim pt. Dynamic Econometric Models (vol. 1, 1994; vol. 2, 1995; vol. 3, 1998;
vol. 4, 2000; vol. 5, 2002, vol. 6, 2004; vol. 7, 2006; vol. 8, 2008), ktéry jest ,wizy-
towka” tematyki prezentowanej na konferencji. Profesor byt jednocze$nie redaktorem
naukowym tego zeszytu.

W okresie pracy na Uniwersytecie Mikotaja Kopernika w Toruniu profesor Zielinski
wyktadal ekonometrie oraz badania operacyjne, a takze prowadzil seminaria magister-
skie. W latach 1984-1985 Profesor pracowal dodatkowo w Wyzszej Szkole Pedagogicznej
w Szczecinie, a w latach 1985-1988 - na Uniwersytecie Szczecinskim, wykladajac
statystyke dla pedagogéw i prawnikéw. Od 1998 roku pracowal na stanowisku pro-
fesora w Wyzszej Szkole Informatyki i Ekonomii Towarzystwa Wiedzy Powszechnej
w Olsztynie, gdzie wykltadal ekonometrie i prowadzil seminaria dyplomowe. Nalezy
przy tym wspomnieé, ze Profesor Zielinski przez caly okres pracy na Wydziale Nauk
Ekonomicznych i Zarzadzania UMK w Toruniu mieszkal w Szczecinie, a do pracy
dojezdzat... 350 kilometréw. Stat sie przez to, jak sam moéwil, cztowiekiem XXI wieku,
czyli ,czlowiekiem podrézujacym”.

W okresie pracy naukowo-dydaktycznej na Wydziale Nauk Ekonomicznych i Za-
rzadzania UMK w Toruniu profesor Zielinski takze petnit r6zne funkcje. W latach
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1981-1987 byl dziekanem Wydzialu Nauk Ekonomicznych UMK, w latach 1981-1990
- czlonkiem Senatu UMK, a w latach 1983-1999 - kierownikiem Katedry Ekonometrii
i Statystyki WNEiZ UMK.

Dorobek naukowy Profesora Zygmunta Zielifiskiego obejmuje ponad 100 prac
naukowych, w tym 5 monografii ksigzkowych. Omawiajac poglady naukowe i osigg-
ni¢gcia Profesora nalezy przede wszystkim wskaza¢ na dwie dziedziny, w ktérych Jego
wysitki przyniosly najwieksze owoce, tzn. na metody analizy wahan sezonowych ina
teorie dynamicznych modeli ekonometrycznych opartg na teorii proceséw stochastycz-
nych.

Pierwszg pracag dotyczacg metod analizy wahan sezonowych byta wspomniana juz
monografia Statystyczne studium sezonowosci towarowych przewozow kolejami w Polsce
w latach 1947-1960 (Zeszyty Naukowe Politechniki Szczeciniskiej, Prace Monograficzne
nr 22, Szczecin 1965). Zasadniczym celem pracy bylo wyjasnienie mechanizmu powo-
dujacego wahania sezonowe w przewozach kolejowych oraz rozpoznanie tendencji
do zmian w ksztaltowaniu sie wahan. Niezaleznie od wyjasnienia tego mechanizmu,
badania te wniosty wklad w rozwéj metod badania sezonowosci proceséw gospodar-
czych. Wkiad ten polega na adaptacji uproszczonej metody dwéch punktéw do badan
sezonowosci, na zbadaniu statystycznej efektywnosci metody stosunkéw do trendu jako
metody badania sezonowosci, opracowaniu metody analizy struktury wahan sezonowych
oraz metody badania zmian w sezonowosci.

Kolejng ksigzka, traktujaca o metodach analizy wahan sezonowych, byla praca
habilitacyjna Ekonometryczne metody analizy wahan sezonowych (Zeszyty Naukowe
Politechniki Szczecinskiej, Prace Monograficzne nr 55, Szczecin 1969). My$lg przewod-
nig tych badan byla teza, ze najwazniejsze metody analizy wahan sezonowych mozna
sprowadzi¢ do ekonometrycznych réwnan opisowych, ktérych parametry sg sezonows,
periodyczng funkcjg zmiennej czasowej. Dzigki temu do analizy wahan sezonowych
mozna stosowa¢ metody estymacji parametréw réwnan liniowych. Profesor Zielinski
podjat sie glebszej analizy przydatnosci tych réwnan w badaniach ekonometrycz-
nych, w szczegblnosci w sktadnikowej analizie ekonomicznych szeregéw czasowych.
Przydatno$¢ tych rownan Profesor zilustrowal za pomocg empirycznego modelu trendu
i sezonowo$ci harmonicznej (stalej i zmiennej) ksztalttowania sie przewozoéw oséb przez
PKP w Polsce. Zastuguje to na uwage z tego wzgledu, ze byt to w literaturze polskiej
pierwszy przyktad zastosowania modelu trendu i sezonowo$ci harmonicznej do analizy
konkretnych ekonomicznych szeregéw czasowych. Zastosowanie réwnan liniowych
rzucito nowe $wiatto na podstawowe problemy analizy szeregéw czasowych.

Pracg monograficzng Profesora Zielinskiego, ktéra wskazala, ze zastosowanie teo-
rii proceséw stochastycznych w analizie ekonometrycznej pozwala w istotny sposéb
poglebi¢ analize i w nowy sposéb spojrze¢ na metody klasycznej ekonometrii, byla
ksigzka Metody analizy dynamiki i rytmicznosci zjawisk gospodarczych (PWN, Warszawa
1979). W pracy tej Profesor pokazal, ze teoria proceséw stochastycznych powinna by¢
traktowana jako metodologiczna podstawa analizy ekonomicznych szeregéw czasowych,
posiadajacych okreslong wewnetrzng strukture. Do opisu skladnikowej struktury tych
proceséw Profesor wykorzystal modele proceséw stochastycznych: modele trendu wie-
lomianowego o parametrach bedgcych sezonowymi funkcjami zmiennej czasowej oraz
r6zne modele sktadnika sezonowego. Profesor usystematyzowat i rozwinal zagadnienia
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zwigzane z estymacja sktadnika sezonowego na podstawie danych po eliminacji trendu
oraz estymacjg parametréw funkcji trendu na podstawie danych po eliminacji wahan
sezonowych. Profesor badal réwniez mozliwosci zastosowania filtrow liniowych do
ustalania postaci analitycznej funkcji trendu, a takze zwigzki sktadnikowych modeli
proceséw stochastycznych z przyczynowo-skutkowymi modelami ekonometrycznymi.
Przedstawiajac postawy teorii proceséw stochastycznych, analizy spektralnej i jej uzy-
teczno$¢ w ekonometrii, Profesor wprowadzit na stale zagadnienia te do polskiej lite-
ratury ekonometryczne;j.

Kolejng praca dotyczaca zastosowania teorii proceséw stochastycznych byta ksigzka
Analiza spektralna w modelowaniu ekonometrycznym (PWN, Warszawa 1986, wspélau-
tor: L. Talaga). Celem tej ksigzki bylo przedstawienie gléwnych osiggnieé¢ w zakresie
zastosowan teorii proceséw stochastycznych w ekonometrii. W polskiej literaturze eko-
nometrycznej byla to pierwsza publikacja dotyczaca tego zagadnienia. Przedstawione
W pracy empiryczne zastosowania analizy spektralnej do wybranych proceséw gospo-
darczych w Polsce nalezy uwaza¢ za przyczynek do oceny wartosci poznawczej tej
metody. Zastosowania te pozwalajg spojrze¢ w nowy sposéb na problemy zwigzane
ze sktadnikowg analizg proceséw ekonomicznych oraz z analizg zalezno$ci miedzy
tymi procesami. W pracy tej zawarta jest, opracowana przez Profesora Zielinskiego,
koncepcja budowy zgodnych liniowych modeli ekonometrycznych, ktéra Profesor
przedstawial juz wcze$niej w artykule (Zmiennos¢é w czasie..., ,Przeglad Statystyczny”
1984), jak réwniez na forum Katedry Ekonometrii i Statystyki. Istotg tej koncepcji jest
uwzglednienie w trakcie specyfikacji modeli, opisujacych zalezno$ci ekonomicznych
proceséw stochastycznych, podstawowej struktury tych proceséw, tj. struktury tren-
dowo-sezonowej i autoregresyjnej. Taka konstrukcja modelu pozwala na otrzymanie,
juz na etapie konstrukcji, procesu resztowego o biatoszumowych wlasnosciach, a wiec
najbardziej pozadanych z punktu widzenia analizy statystycznej. Koncepcja ta zostata
rozwinieta przy zalozeniu, ze badane procesy sg stacjonarnymi procesami autoregre-
syjnymi, a takze przy zalozeniu, ze sg one procesami niestacjonarnymi, sezonowymi,
o trendach w warto$ciach $rednich i stacjonarnych procesach resztowych. Analiza
budowy zgodnych liniowych modeli ekonometrycznych przedstawia w nowym $wietle
podstawowe problemy, ktére zawsze pojawialy sie w badaniach ekonometrycznych
opartych na danych w postaci szeregéw czasowych. Nalezg do nich: wspétliniowosé
zwigzana z wystepowaniem trendéw, eliminacja trendu i sezonowosci, zastosowanie
filtréw, wyznaczanie op6znien czasowych, zwigzek modeli dynamicznych dla proceséw
niestacjonarnych z teorig proceséw stacjonarnych, wtasciwa interpretacja parametréw
modeli ekonometrycznych, okreslenie udziatu trendéw poszczegblnych proceséw objas-
niajacych w wynikowym trendzie procesu endogenicznego, zapewnienie niezaleznosci
proceséw resztowych od proceséw egzogenicznych. Badania empiryczne pokazaly, ze
zgodne modele dynamiczne sg jakoSciowo lepsze od modeli specyfikowanych z po-
minieciem zasady zgodnosci. Swiadczy to o tym, ze koncepcja zgodnych liniowych
modeli ekonometrycznych stanowi wazny przyczynek do teorii dynamicznych modeli
ekonometrycznych.

W tym samym nurcie badan nalezy umie$ci¢ kolejng monografie Profesora
Zielinskiego, tj. Liniowe modele ekonometryczne jako narzedzie opisu i analizy przyczy-
nowych zaleznosci zjawisk ekonomicznych (Wydawnictwo UMK, Torun 1991). W pracy
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tej Profesor zwrdcil uwage na konieczno$é uwzgledniania przy ocenie jako$ci modelu
ekonometrycznego jego warto$ci poznawczej z punktu widzenia poznania zalezno$ci
przyczynowych i przydatno$ci do prognozowania. W zwigzku z tym Profesor przed-
stawil podstawy analizy przyczynowych zalezno$ci zdarzen zmiennych i proceséw
stochastycznych na tle ogélnego pojmowania przyczynowosci w naukach empirycz-
nych. Profesor wskazat, Zze punktem wyjScia statystyczno-empirycznej analizy zalezno$ci
miedzy ekonomicznymi procesami stochastycznymi jest badanie wewnetrznej struk-
tury proceséw-skutkéw i proceséw-przyczyn oraz wiasnosci sktadnika stochastycznego
i niestochastycznego. Na podstawie tych informacji mozna przystapi¢ nastepnie do
badania zalezno$ci miedzy sktadnikami stochastycznymi, budujac model zgodny, czy tez
do badania zalezno$ci miedzy skladnikami niestochastycznymi, stosujac odpowiednie
metody filtracji. Jego zastugg jest rowniez dokonanie klasyfikacji modeli liniowych
wedtug ich wartosci poznawczej (modele I, II, III i IV rodzaju, czy tez a, 8, y i 0)
oddzielnie w odniesieniu do zalezno$ci miedzy stacjonarnymi oraz niestacjonarnymi
procesami ekonomicznymi. Tym samym praca ta przyczynia sie do rozwoju przyczy-
nowej teorii ekonometrii.

Wymienione prace wypelnity luke w polskiej literaturze ekonometrycznej — gtéwnie
w zakresie metod analizy wahan sezonowych, zastosowan teorii proceséw stocha-
stycznych w ekonometrii oraz opracowania koncepcji zgodnych, dynamicznych modeli
ekonometrycznych.

Najnowsze publikacje Profesora dotyczyly nadal teorii modeli dynamicznych i ich
zastosowan, m.in. rozszerzenia koncepcji modeli zgodnych na procesy zintegrowane
(1995, 1996) oraz analizy poréwnawczej réznych koncepcji dynamicznego modelowa-
nia ekonometrycznego z punktu widzenia ich analizy poznawczej oraz prognostycznej
(2001, 2002, 2004, 2008).

Do osiagnie¢ Profesora w zakresie dydaktycznym nalezy zaliczy¢ wypromowanie
ponad 200 magistréw i 20 doktoréw. Ponadto byt opiekunem naukowym kilku rozpraw
habilitacyjnych i wielokrotnym recenzentem rozpraw habilitacyjnych, prac doktorskich
i wnioskéw w sprawie nadania tytulu naukowego profesora.

Profesor Zygmunt Zielifiski byt czlonkiem Komitetu Statystyki i Ekonometrii
PAN od 1972 roku oraz czlonkiem Polskiego Towarzystwa Ekonomicznego, w latach
1972-1980 byl prezesem szczecinskiego oddzialu TNOiIK. W czasie swej dlugoletniej
pracy Profesor otrzymal wiele nagréd, m.in. osiem nagréd Ministra Nauki Szkolnictwa
Wyzszego 1 Techniki, w tym sze$é¢ nagrdd za osiggniecia dydaktyczne i organizacyjne
oraz dwie nagrody za osiggniecia naukowe. Otrzymal réwniez osiem nagréd Rektora
Politechniki Szczecinskiej (w latach 1960-1977), w tym sze$¢ nagrod za osiggniecia
naukowe, a takze dziesi¢é nagréd Rektora Uniwersytetu Mikotaja Kopernika (w latach
1982-2001), w tym siedem nagréd za dziatalno$¢ naukowa. Profesor otrzymal réow-
niez wiele odznaczen i wyr6znien, wsréd ktorych do najwazniejszych nalezy zaliczyé:
Ztoty Krzyz Zastugi (1971), Krzyz Kawalerski Orderu Odrodzenia Polski (1977), Medal
Edukacji Narodowej (1978), Medal ,Gryf Pomorski” (1975) oraz medale Politechniki
Szczecinskiej i Uniwersytetu Mikotaja Kopernika (1996).

Profesor Zygmunt Zielinski zmart 9 stycznia 2009 roku w Szczecinie.
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L

Profesor Zygmunt Zielinski pracowat naukowo i dydaktycznie pieédziesigt szesé
lat, niemal do konca swojego zycia. My, uczniowie Profesora, pamietamy go jesz-
cze z czerwca 2008, gdy w doskonalej formie intelektualnej i fizycznej uczestniczyt
w kolokwium habilitacyjnym na Wydziale Nauk Ekonomicznych i Zarzadzania UMK
w Toruniu, a takze przeprowadzal egzaminy z ekonometrii.

Przez wiele lat Profesor byl kierownikiem Katedry Ekonometrii i Statystyki w To-
runiu, naszym Szefem, bo tak Go nazywali$my. Dzialal z zaangazowaniem w interesie
Katedry, ale réwniez w interesie Wydziatu. To dzieki niemu do$wiadczali$my, jak wazna
jest dbatos¢ o dobro wspélne. Profesor miat ogromny talent do cato$ciowego i trafnego
ujecia tematu w wielu dyskusjach, przy tym wykazywal sie przenikliwoscig i blyskotli-
woscig w mysleniu. Wiedzial, kiedy wsta¢ i moéwié, a kiedy siedzie¢ i milcze¢ — wszystko
dla dobra wspélnego zgodnie z maksyma: Quod bonum felix faustum fortunatumque
sit — ,0by to bylo dla dobra, pomyslnosci i szczesliwo$ci nas wszystkich”. Bezspornie
cieszyl sie wielkim autorytetem wsréd pracownikéw, jak réwniez studentow.

Profesor dawal nam wskazéwki, jak mamy budowaé swéj warsztat naukowy. Radzit
nam, ze wokét problemu badawczego nalezy krazy¢ jako wilcy wokét daniela, ktasé sie
spa¢ z my$lg o swoim temacie i budzi¢ sie z mys$lg o nim. Zachecat nas do trzymania
na stoliku nocnym notesu i otéwka, aby by¢ gotowym do zapisywania pomystéw i skoja-
rzen mogacych pojawié sie porg nocng. Jednocze$nie podkreslal znaczenie odpoczynku
i oderwania sie od nurtujacego nas problemu badawczego. Zachecat do czytania lektur
spoza dziedziny ekonometrii, wskazujac, ze one wlasnie moga by¢ Zrédtem inspiracji
dla umystu przygotowanego, ,rozgrzanego” wczesniejszym dragzeniem tematu.

Sam postepowal zgodnie z tym, jak moéwit. Profesor dzielit si¢ z nami swoimi
przemysleniami i refleksjami zwigzanymi z lekturami, ktore czytal. Wielokrotnie nawig-
zywal do artykuléw przeczytanych w Jego ulubionym ,Forum” - przegladzie prasy
krajowej i Swiatowej. Na ich bazie czesto inicjowal dyskusje daleko odbiegajaca od
zagadnien ekonometrycznych czy ekonomicznych. Czytal ksigzki z dziedziny filozofii,
fizyki, medycyny czy psychologii. Interesowal sie muzyka klasyczna, operg. Budzit
nasz podziw i zdumiewal nas rozlegloscig swoich zainteresowan.

Wprowadzal nas, jak dobry ojciec, w $wiat ekonometrii zabierajac nas jako
poczatkujacych asystentéw na konferencje naukowe. Bez wsparcia Profesora dtugo nie
mogliby$Smy jezdzi¢ na te konferencje. To dzigki Niemu poznaliSmy osobiscie autoréw,
ktérych wezesniej znaliSmy jedynie poprzez czytane ksiagzki. To dzieki Niemu dostgpi-
liSmy zaszczytu siedzenia obok Wielkich Ekonometrykéw podczas uroczystych kolacji.
Zabieranie nas przez Profesora na konferencje naukowe bylo nie tylko zaszczytem
i nobilitacja, ale, ze wzgledu na Jego autorytet naukowy, przede wszystkim najlepszg
rekomendacjg w $wiecie nauki.

To w Toruniu — na Wydziale Nauk Ekonomicznych i Zarzadzania — Profesor zbu-
dowal zespét pracownikéw skupiony wokét koncepcji dynamicznego modelowania
zgodnego - Jego autorstwa, do ktérej nas z entuzjazmem przekonywal. Poszlismy
za Nim. Wielokrotnie do$wiadczaliémy Jego wsparcia, opieki i inspiracji. Znajdowat
zawsze czas na rozmowy z nami, dzieki ktérym uczyli$my si¢ bycia ze soba, odkry-
wania tego, co nas taczy. Dzialajac stowami, Profesor dzielit sie z nami swojg wiedzg,
a jednoczes$nie stuchat tego, co my mamy do powiedzenia. W ten sposéb inspirowat nas,
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trafnie wytyczal kierunki badan, zachecal nas do podejmowania wysitku, do studiowa-
nia probleméw trudnych i oryginalnych. A gdy juz usamodzielnili$my si¢ i zacz¢liSmy
,chodzi¢ swoimi drogami naukowymi”, innymi niz Jego, akceptowatl to i traktowat
jako naturalny i kolejny etap naszego rozwoju.

Profesor zawsze pamietal o swoich nauczycielach: doc. Helinskim z Wyzszej Szkoty
Ekonomicznej w Szczecinie, obecnie Politechniki Szczecinskiej, prof. Ziomku z Wydziatu
Morskiego WSE w Sopocie, obecnie Uniwersytetu Gdanskiego, czy prof. Pawtowskim
z Wyzszej Szkoty Ekonomicznej w Katowicach, obecnie Uniwersytetu Ekonomicznego.
Wielokrotnie opowiadatl nam o tych ludziach-pionierach, ktérzy popularyzowali naucza-
nie ekonometrii w Polsce. Szczegdlng atencja Profesor obdarzal prof. Pawlowskiego,
jednego z najwickszych ekonometrykéw polskich. Profesor wspominat w wielu opo-
wiesciach, jak prof. Pawtowski przyjezdzal z Katowic do Szczecina na wyktady, i jak
z kolei Profesor sam jezdzil do Katowic na dyskusje naukowe z prof. Pawlowskim.
Profesor w ten sposob przyblizal nam z jednej strony $wiat nauki, a z drugiej strony
ksztattowal w nas poczucie wiezi mistrza z uczniem.

Profesor byl dla nas przewodnikiem w $wiecie ekonometrii, a dzieki swojej uczci-
wosci, zyczliwosci, zaangazowaniu i odwadze — réwniez wzorem Czlowieka, cztowieka
prawdziwie zyjacego. Wszystko, co robil Profesor miesci sie w tacinskiej sentencji:
Beate vivere est honeste vivere — ,SzczeSliwe zycie jest uczciwym zyciem”.

My, uczniowie Profesora, jesteSmy tym, kim jesteSmy dzieki temu, ze mieliémy to
szcze$cie poznaé Profesora, spotykaé si¢ z Nim, pracowaé, rozmawiaé, dyskutowad,
$miaé sie i bawic.

Za to wszystko wyrazamy Mu wdzieczno$¢ i dziekujemy.

Mariola Pitatowska
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NEW HYBRID MODELS OF MULTIVARIATE VOLATILITY
(A BAYESIAN PERSPECTIVE)

1. INTRODUCTION

Most of multivariate volatility models used in financial econometrics either belong
to the MGARCH or MSV (multivariate stochastic volatility or variance) classes or
are based on copulas; see e.g. Bauwens, Laurent and Rombouts [1], Tsay [12]. These
models are difficult to estimate; only a few of them could be practical tools for large
portfolios. The ideal model should be both non-trivial and parsimonious. There are
some candidates from the MGARCH class, e.g. the so-called “scalar BEKK” model and
the Dynamic Conditional Correlation (DCC) structure of Engle [2]. In both cases one
can use simple approximate methods (like variance targetting) in order to estimate
the parameter vector of dimension growing with the portfolio size; the remaining
parameters, which require more numerical effort, form a vector of fixed dimension
(two) irrespective of the number of assets.

However, according to the Bayesian posterior odds criterion, MGARCH models do
not explain the data as well as MSV specifications; see Osiewalski, Pajor and Pipien [6].
Latent AR(1) processes, used in the MSV class to describe volatility, are very efficient
in dealing with outliers and, thus, in modelling tail behaviour. Since such modelling
is crucial for any risk assessment, the MSV class should be kept under consideration
in spite of the fact that reasonable MSV structures are too complicated to be practical
in highly dimensional problems. Relatively easy, yet not trivial, multivariate volatility
modelling is proposed by Osiewalski and Pajor [5], who define a hybrid model, based
on Engle’s DCC structure and the simplest MSV specification, the Stochastic Discount
Factor (SDF) model. This paper is devoted to other hybrid models, of the SDF - scalar
BEKK form, and to their approximate estimation that should result in feasible Bayesian
analysis for large portfolios.

We follow the Bayesian approach to statistical modelling and inference, presented
by e.g. O'Hagan [4]. The details for Bayesian MGARCH and MSV models are given
by Osiewalski and Pipien [7], Pajor [9], [10] and Osiewalski, Pajor and Pipien [6].

* The idea was presented at the 7th International Conference on Forecasting Financial Markets and
Economic Decision-Making (£6dz, Poland; May 15-17, 2008) as well as at the 35th International Conference
MACROMODELS’2008 (Gdansk, Poland; Dec.4-6, 2008).
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Section 2 is devoted to simple MGARCH and MSV model structures, which are
then combined in the new specification of section 3. Concluding remarks are grouped
in section 4.

2. SIMPLEST BAYESIAN MODELS FROM THE MSV AND MGARCH CLASSES

Assume there are n assets. We denote by 7, = (141 ... 1) n-variate observations
on their logarithimc return (or growth) rates, and we model them using the basic
VAR(1) framework:

rn=00+r g A+et=1,..,T .. T+ s, (1)

where T denotes the length of the observed time series and s is the forecast horizon.
The n(n + 1) elements of 6 = (0 (vec A)’)’ are common parameters, which can be
treated as a priori independent of all other (model-specific) parameters; we can assume
for them some multivariate prior, e.g. standard Normal N (0, I,,(,,+1)), truncated by
the restriction that all eigenvalues of A lie inside the unit circle.

2.1. THE STOCHASTIC DISCOUNT FACTOR (SDF) MODEL

Assume that ¢; in (1) is conditionally Normal (given parameters and latent variables,
grouped in ) with mean vector 0 and covariance matrix X; that depens on latent
variables, i.e.

8t|9 -~ N(0[1><n], ).

Thus, the corresponding conditional distribution of 7; (given its past and 6) is
Normal with mean u; = dg + r._; A and covariance matrix X;. Competing n-variate
MSV models are defined using different latent processes and different structures of
Y, (symmetric and positive definite by construction). The simplest MSV specification
uses only one latent process g; to describe the dynamics of the whole conditional
covariance matrix (see Jacquier, Polson and Rossi [3]; gg can be fixed, by assuming

eg. go=1):
g =& /g Ing, = dlng, |+ 0,7,8 ~ iiN(O  ,pA)7, ~ iiN(0,1).8, L (.5 € Z).

The conditional covariance matrix of ¢, takes the very simple form X, = g; A, which

leads to the invariable conditional correlation coefficient o}, , = 0 = a;, / a,,0,,; A is
a free symmetric positive definite matrix consisting of n (1 + 1)/2 distinct entries.

We can assume independence among parameters and use the same prior
distributions as Pajor [10]; for ¢: Normal with mean 0 and variance 100, truncated
to (-1, 1), for A-1: Wishart with mean I,,, for o, % Exponential with mean 200.

In principle, the n-variate Bayesian VAR(1)-SDF model can be analysed using Gibbs
sampling as a tool for simulating samples from the posterior distribution. This is due
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to the Wishart or Normal forms of the full conditional distributions of A and ¢, which
make these steps of the Gibbs sampler easy even for large #. Other steps, numerically
more demanding, do not depend on #; see Pajor [8], [9]. Despite its ease in practical
applications, the SDF specification is too restrictive to be useful since it assumes the
same dynamics for all entries of the conditional covariance matrix. This assumption
seems too high a price to be paid for the ease of numerical implementation.

2.2. THE SCALAR N-BEKK(1,1) MODEL

Now we assume that the conditional distribution of &; (given past, ¥;_i,
and parameters) is n-variate Normal with mean vector 0 and covariance matrix
H;: &4]0, 91 ~ N (01 %y, Hy). For their bivariate MGARCH models Osiewalski, Pajor and
Pipien [6] assume the Student ¢ distribution with location vector 0, inverse precision
matrix H; and v > 2 degrees of freedom, i.e. &0, -1 ~ St (O[1 %y}, H;, v). The use of the
Student ¢ distribution instead of conditional Normality was a fully justified generalisation;
see also Osiewalski and Pipien [7]. However, this more general specification adds
numerical complexity, which is already high under n-variate Normality.

Particular n-variate GARCH models are defined by imposing different structures
on H;. Here we focus on a simple “scalar BEKK(1,1)” model as it can be easily
estimated using approximate methods. It seems the simplest among multivariate
structures allowing for dynamic conditional correlations. The scalar BEKK(1,1) case
can be defined by

H=01—-F—7A+pB_ ' )+ rH, _, )

where A is a free symmetric positive definite matrix of order n, with e.g. an inverted
Wishart prior distribution, and  and y are free scalar parameters, jointly uniformly
distributed over the unit simplex. As regards initial conditions for H;, we can either
take Hy = hg I,, and treat hy > 0 as an additional parameter (a priori Exponentially
distributed), or fix H.

Although the scalar N-BEKK(1,1) specification is so simple, its Bayesian analysis
cannot rely on a fully automatic Gibbs algorithm. The full conditional posteriors of the
VAR(1) parameters are no longer of the Normal form as d also appears in H; through
the lagged VAR error terms. The full conditional posterior of A is not inverted Wishart
as A is no longer the covariance matrix; it determines just one term of the sum defining
the conditional covariance matrix in (2). The unwieldy form of the full conditional
posterior for f and y is not a problem since they are scalar parameters. However, d and
A are of high dimensions for large n and the use of Metropolis draws within the Gibbs
steps (or using the Metropolis algorithm for all the parameters joinly) can be infeasible.
Thus, any practical estimation tool must rely on some crude approximation when the
analysed portfolio is very large. We can use OLS for the VAR(1) part and rely on
variance targetting in order to estimate A; that is, A can be replaced by the empirical
covariance matrix of the OLS residuals from the VAR (1) part. The Bayesian analysis
for the two remaining scalar parameters and future return rates will then be based
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on the conditional posterior and predictive distributions given the particular values
of the highly dimensional parameters. We can use e.g. Monte Carlo with Importance
Sampling for f and v, and (for prediction purposes) direct Monte Carlo from the
conditional Normal distributions of future return rates. Note that sampling of future
return rates is unavoidable when the forecast horizon s is greater that 1, because then
the joint s-period predictive distribution (given the parameters and observed data) is
not Normal (although each one-period-ahead conditional distribution is).

3. HYBRID “SDF - SCALAR BEKK” MODELS

We specify the conditional distribution of the residual process ¢; by conditioning
on its past (y;_1), some univariate latent process (g;) and the parameters. We assume
in (1)

& = é’tQ}/z \/?t’ lngt = (blngrfl + ngt’ (gtﬁt)' ~ iiN(O[(n+1)X 1]’In+l)’

that is, & in (1) is conditionally Normal with mean vector 0 and covariance matrix
g:€;, where Q; is a time-varying square matrix of order n that preserves the scalar
BEKK structure. Again, go can be fixed as in the SDF model. We propose two par-
ticular forms of Q.

In the type I hybrid model Q, = H,, so it follows (2) and does not depend on
the latent process. Now the conditional variances are equal to g; hj;, that is they
have a more general form than in either the SDF or scalar BEKK model, but the
conditional correlation coefficient does not depend on g; and thus is of the BEKK
form. Note that this generalised structure does not lead to the MGARCH form of the
process & = ¢,/,/g, as H, depends on ¢,_{, not on & _ .

In the type IT hybrid model we assume the MGARCH structure for & = ¢,/,/g,,
ie.

Q=H,H =01-B—pA+pe_,'s_)+rH_,.

Now Q; depends on the whole past of the latent process, so do the conditional
variances and correlation coefficients of ¢;. Modelling of time-varying conditional
correlation is no longer as simple as in the scalar BEKK or type I hybrid models.

Both hybrid models seem useful as they combine important properties of their main
structural components. The presence of one latent AR(1) process in the conditional
covariance matrix should help in explaining outlying observations, and the dependence
on the past data (through the BEKK structure of Q;) prevents the entries of the
conditional covariance matrix g;Q2; from sharing the same dynamic pattern. Thus
our models have time-varying conditional correlation without introducing more latent
processes. In fact, the proposed hybrid models nest both basic structures. In the
limiting case when 0, > 0 and ¢ = 0 we are back in the BEKK model, while 8 =0
and y = 0 lead to the SDF case.

Assuming that the parameters of our hybrid specifications follow the same priors
as in both special cases (SDF, BEKK), we can write the full Bayesian model as
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p(rl,...,rr+s,lngl, wnlngy 0,AB, 7,(0,0‘;2)
= p(rTJr l,...,rT+S‘rl,...rT,lngl,...,lngTJrS,6,A,5,7’,¢),0‘;2)
><p(lngT+ 1,...,1ngT+S‘rl,...,rT,lngl,...,lngT,a,A,B,y,(o,G;z)
><p(rl,...,rT,lngl,...,lngT,é,A,B,y,gD,(f;Z),

where
T+s
p(’ﬂ b Frp g | Ty Ingy o Ingpy (6,ALB, 7’90’(7;2) - l;IJrfFV <rt‘/1[,gZQ,t>,
=
T+s

p(lngT+1,...,lngT+S‘rl,...,rT,lngl,...,lngT,ﬁ,A,B,y,¢,0;2) = ti]__T_[+f1}V (lngt‘golnglfl,dz), G)
p(rl,...,rT,lngl,...,lngT,é,A,,é’, }',go,dg_z)

T
= pOPWpB.p(e.0, ) TL13 (ri| 8,%) £ (ng, | @ng, - .02).
L

The first two densities enable direct Monte Carlo simulation of future g; and r;; given
all the parameters and (g;, ;) from the observation period (¢ = 1, ..., T), we successively
draw In(g74j) and rr4; (G =1, ..., s) from their conditional Normal distributions. The
last term, i.e. (3), is the joint density of the observed return rates, the T corresponding
latent variables and all the parameters. The posterior density function, proportional to
(3), is very complicated and highly dimensional. If # is large, the only hope to perform
any Bayesian analysis is in the application of Gibbs sampling, which is based on full
conditional distributions obtained from (3):

T
p(é‘ rl,---,rT,lngl,...,lngT,A,B,y,go,(fgz) o p(5)anN (rt‘,uﬂg[gt>,

t=1

T
p(A‘rl,...,I”T,lngl,...,lngT,ﬁ,b’,y,go,o‘gz) o p(A)Hlﬁv (r[’ﬂl,gt’gt)
Pt

T
p(ﬁ)y rp""rTylngla"'JlngT765A’g070;2) « p(877/) Hlf;l\[(r[‘/'![’g[g[)y
t=

T
p(¢,0g2|rl,...,rT,lngl,...,lngT,ﬁ,A,B,y) @ p(go,dg”) Hlf}\,(lngt‘wlngt,l,aé),
i
p(lngt‘rl,...,rT,lngl,...,lngt,1,lngt+1,...,lngT,5,A,B, y,@,dgz) «
T
f}v(lngt\qplngt,l,ag)f}v(lngH1\golngt,a;)j]lfyv(rj]/,ej,gjgj>;r =1L..T— 1

p(lngT | oo TpIng, . Ing,  ,0,A,8,7, (p,O‘gz)
« fy (lngT [plng, 1’G§)f"N (rT ‘ ﬂT’gTQT>'



20 Jacek Osiewalski

Again, as in the case of the pure scalar BEKK structure, we are not able to perform
exact Bayesian analysis for a high enough portfolio dimension #n. The conditional
posteriors of & and A, the parameters of dimension related to #, are non-standard.
Using rejection sampling or the Metropolis-Hastings algorithm within these Gibbs steps
would not be feasible for large n. However, we can still use the Gibbs sampling scheme
(based on the full conditionals presented above) to propose some ad hoc approximate
Bayesian approach. First of all, d is of no particular interest and obtaining its posterior
distribution is not important, so we can condition on its values resulting from the
application of OLS to the VAR(1) system. We also need some quick approximation
for A, but this will be proposed later. As regards 8 and y, they can be sampled using
the Metropolis-Hastings step within the Gibbs sampler.

Fortunately, the latent variables and parameters related to the SV component of
the hybrid structure can be simulated in a similar way as in the pure SDF model,
that is relatively easy. Under a Normal-Gamma prior for the pair (@,0;2), its bivariate
conditional posterior is also of the Normal-Gamma form. And, most importantly, the
univariate conditional posterior densities for In(g;) do not look too different from
the pure SDF case. In fact, it pays to use the full conditional of (g;)~! as it involves
a Gamma kernel. In the type I model we obtain

p<gt l‘rls-'-’rT9g1""7gt— 1’g[+ 19--"gT76’A’6’ 7,¢,0g2) &

d
%,Tt)f}v (lngt lplng, l,af,)f}v(lng,+ elng,02)r=1,..T—1;

fc<g;1

d
p(g;l‘rl,...,rT,gl,...,gT_1,5,A,B,7,(0,0‘;2) « fo (g;l %,%)f}v <lngT‘¢lngT_1,o‘§),

where d, = (r, — 1,)Q ' (r, — ,)". Since the log-Normal kernels can be approximated
by some Gamma density, the Metropolis-Hastings steps have very efficient proposal
density for (g,)-!; see Pajor [9]. In the type II model, the corresponding full conditio-
nal densities are more complicated due to the dependence of Q; on the past of g; we
have fort=1, ..., T-1:

p<g71‘rp"-arjvgl’-"?gl— l’g[+ 17'--’gT75’Aaﬁ’ y7¢56;2) &
d
2

T
%7 [>f5\/ (lngt|@lngf— ladz)f}v <lng[+ 1 ‘ ngt,o‘ﬁ) ]:[+f;7\/ <rj’/lj,gj)
Jj=1

fG<gtl

The last product, which did not involve g; and thus was omitted in the type I model,
is now a complicated function of g;. However, this term should be rather non-informative
about g; and, therefore, using the similar Gamma proposal density as in the type I model
should be the basis for efficient Metropolis-Hastings steps within the Gibbs sampler.

Conditionally on some simple estimates of the VAR(1) parameters, we can perform
Bayesian analysis of large portfolios, provided that A, which is a large symmetric
matrix, can be either sampled or fixed. For the type I model we suggest conditioning
on exactly the same estimate as in the case of the pure BEKK structure. In the case of
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the type II model we can try a different estimate within each Gibbs pass. Due to the
MGARCH property of the process 8: = ¢,/4/g,, we can use variance targetting and (at
each Gibbs pass) estimate A by the empirical covariance matrix of 6j,t = 1,...,T. Since
this matrix is different at each Gibbs pass, we finally obtain a “sample” of reasonable
estimates of A. This should give some idea about the location of the important part
of the posterior of this matrix parameter, and thus should be better than just fixing
it. However, if there are any convergence problems, we can use OLS residuals to fix
A (as in the case of the pure BEKK or type I hybrid model).

4. CONCLUDING REMARKS

Any statistical analysis of a large portfolio requires compromises. It needs relatively
simple (but non-trivial) multivariate volatility models. In addition, any Bayesian analysis
has to partly rely on conditioning on particular parameters (using non-Bayesian
estimates). However, there are promising classes of hybrid MGARCH-MSYV structures,
where one can use Bayesian inference on the most important model components: latent
variables, deeper parameters and future returns. Note that our new specifications
formally belong to the MSV class due to the presence of the latent AR(1) process
describing multivariate volatility. But we use the term “hybrid models” in order to
stress their difference from traditional “pure” MSV conditional covariance structures,
which do not depend on past observations.

Before using the proposed approximate approach for very large portfolios, it should
be compared to the full and exact Bayesian analysis in low dimensional situations. Also,
the usefulness of our Bayesian model in the case of a heterogenous portfolio (consisting
of very different assets, like bonds and equities) should be empirically checked.

Cracow University of Economics (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie),
Andrzej Frycz Modrzewski Cracow University College (Krakowska Szkota Wyisza im.
Andrzeja Frycza Modrzewskiego)
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NOWE HYBRYDOWE MODELE WIELOWYMIAROWEJ ZMIENNOSCI (PERSPEKTYWA BAYESOWSKA)
Streszczenie

W przypadku duzego portfela istniejace modele dynamicznej wielowymiarowej zmiennosci sa albo zbyt
proste z perspektywy finansowej, albo zbyt ztozone z numerycznego punktu widzenia. W pracy proponuje
si¢ nowg, hybrydowa klas¢ modeli dla n-wymiarowych finansowych szeregéw czasowych. Specyfikacje
hybrydowe opieraja si¢ na dwdch prostych strukturach: modelu ze stochastycznym czynnikiem dyskontowym
(stochastic discount factor, SDF) z klasy MSV i modelu skalarnym BEKK(1,1) z klasy MGARCH. W pracy
definiuje si¢ hybrydowe modele typu I i II; oba typy uwzgledniajg rézng dynamike kazdej warunkowe;j
wariancji czy kowariancji (jak w modelu BEKK) i zachowuja tylko jeden proces ukryty w warunkowe;j
macierzy kowariancji w celu opisu obserwacji odstajacych (jak w modelu SDF). Na potrzeby bayesowskich
analiz a posteriori i predyktywnych zaproponowano podejscie symulacyjne oparte na probkowaniu Gibbsa
oraz zasugerowano wersje przyblizone, nieuniknione w przypadku duzego n.

NEW HYBRID MODELS OF MULTIVARIATE VOLATILITY (A BAYESIAN PERSPECTIVE)
Summary

In the case of a large portfolio, the existing models of time-varying multivariate volatility are either
too simple from the financial perspective or too complex from the numerical angle. Thus, in the paper
anew hybrid class of models for n-variate financial time series is proposed. The hybrid specifications are
based on two simple structures: the stochastic discount factor model (SDF) from the MSV class and the
scalar BEKK(1,1) model from the MGARCH class. Type I and II hybrid models are defined; both allow
for different dynamics of each conditional variance or covariance (like BEKK) and keep just one latent
process in the conditional covariance matrix in order to describe outliers (like SDF). For the purpose of
Bayesian posterior and predictive analyses, the simulation approach based on Gibbs sampling is proposed
and approximations unavoidable in the case of large n are suggested.

Key words: Bayesian econometrics, Gibbs sampling, time-varying volatility, multivariate GARCH
processes, multivariate SV processes.
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THE RATIONAL EXPECTATIONS HYPOTHESIS OF THE TERM STRUCTURE
AT THE POLISH INTERBANK MARKET

1. INTRODUCTION

In this paper we report the results of testing for the rational expectations hypothesis
(REH) at the interbank market in Poland. When doing so we utilize a set of monthly
sampled WIBORs (Warsaw Interbank Offered Rates) for maturities of 1, 3, 6, 9 and
12 months from the period January 1999-December 2007. The analysis draws on the
co-integrating technique and methodology proposed in Campbell and Shiller [5], [6],
and extended in Tzavalis and Wickens [27], and Cuthbertson and Nitzsche [11]. We
use a three-variable vector autoregressive model (VAR) including the yield spread,
the change in the short-term interest rate and the excess holding period return and
provide with the set of restrictions on its parameters and statistics to test for the
time-varying term premium (TVP) and to link short term interest rates changes best
forecasts (theoretical spreads) with actual spreads. We find much support for the REH
with the TVP in the data.

The rest of the paper proceeds as follows. Section 2 introduces the REH of
the term structure with the TVP describes how it can be tested for within the VAR
framework and summarizes the recent results in that field. Section 3 discusses our
empirical findings. The last section briefly concludes.

2. RATIONAL EXPECTATIONS HYPOTHESIS OF THE TERM STRUCTURE
WITH THE TIME-VARYING TERM PREMIUM

2.1. THEORETICAL FRAMEWORK

The REH of the term structure that allows for a time-varying term premium
(REHTVP) claims that the expected one-period holding period return on a bond that
has n periods to maturity equals the return on one-period bond increased by the term
premium, i.e. (see [27], p. 231 and [11], p. 419)

E,h" | = E,[InP" Y — InP®| = R + 6", (1)

where: P is the price at time ¢ of pure discount bond with face value of Pln 1 and
n periods to maturity, R{" is the certain (riskless) one-period interest rate, E; is the
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expectations operator conditional on information available in period ¢, and 6 is
a time-varying term premium, perceived at time 7, which compensates for the risk of
investing in long-term bonds. In case 8 = 0 or to some other constant the REH
stands in its pure form (PREH).

Relation (1) indicates that the expected excess one-period holding period return,
E,h" | — RW, reflects changes in the (one-period) time-varying term premium, 6.
Since InP™ = —nR™, where R is the spot yield on the long-term bond,

A" = R — (n — DRV = n[R™W — (n — Un)R" V] n = 1. )

Substituting (2) into the expected one-period holding period return, E,h‘" |, and
rearranging terms leads to

E|R"7D — RW]| = (1/n — D[R™ — RO] + (1/n — DO, 3)

which iterated forwards gives

n—1
R = (1/m) DERY, + 0. )
i=

Equation (4) shows that the n-period interest rate is the average expected one-

period interest rate over n periods increased by the rolling over term premium,
n—1

en = (1/ n) ZE[HE'EH’, which itself is the average (arithmetic mean) of the current
=0

and expected future one-period holding premia, 6~ (i = 0,1,...,n — 1).
Subtracting RV from both sides of equation (4), after some manipulations yields

n—1
s =E, 2,1 —i/n)ARY , + OW, Q)

i=1
so that the observed yield spread should equal the optimal forecast of future changes

in the short-term rates, E, Z(l —i/n)ARY , (‘perfect foresight spread’), and the
i=1

rolling over term premium, conditional on information available to market participants.
At time ¢ no other information apart from that contained in the yield spread and
the rolling over term premium should help predict future changes in the short-term
interest rates. A weak implication of the latter is that S"V Granger causes AR'!) .
Additionally, in the case term premium 6 is not time-varying, the expected excess
one-period holding period return is a constant and should not depend upon its past
values as well as past values of the actual spread and changes in the future short-
term interest rates.

Equation (4) can be used to decompose an unanticipated change (‘surprise’) in
the one-period holding period return, er”) , = h'")  — E,h"") |. Substituting (4) into
eh(" | gives (see [27], p. 232 and [11], pp. 421-422)
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n—1 n—1

eh{") | = — (Ejp1— r)ZRgllz_( 141 E)Zﬁ(,i;ii):_[6R§21+€€§’1J)rl]’ (6)

n—1
where eR") | = (E, | | — E ) ZRE‘)r ; is the ‘news’ about future short-term interest rates,

n— 1
and €0\, = (E,, ,—E,) 26, n~" is the ‘news’ about future term premia. The first

term is due to a revision to expectations about future short-term interest rates
R . the latter is due to a revision to expectations about the future term premia,

6" = 1,2,...,n — 1).

2.2. TESTING FOR THE REHTVP WITHIN THE VAR FRAMEWORK

In testing for the REHTVP within the VAR framework we follow Tzavalis and
Wickens [27] and Cuthbertson and Nitzsche [11] who extended the two-variable VAR
of Campbell and Shiller [5], [6] including the yield spread, ! = R — RV, and the
change in the short-term interest rate, AR'", into its three-variable counterpart. They
added a third variable, the ex-post excess one-period holding period return, 2 — R |
Then, having its parameters estimated, they proposed several metrics to test for the
validity of the REHTVP and to find out the proportions in which an unanticipated
change in the one-period holding period return can be attributed to the ‘news’ about
future short-term interest rates and the ‘news’ about future term premia. In doing so
we proceed as follows.
Firstly, we assume that both the long and the short-term interest rates are I (1) variables.
Equations (1) and (5) imply that in such circumstances x = [ AR p — RD [
is a stationary vector process. Next we claim that x;, can be written as a demeaned
: ) i

VAR of order p.&, = X A% _;+ &, where A; = agf afy af}| and § = [§, &, &
i=1 a? a® 40
31 43 933

Since such a system can be stacked into a companion form, z; = Az;_; + u;, where:

Al Ay o A A

p p

L0 .. 0 0
A=|0 I ... 0 0 2, =% %y .. X, 4], and
00 .. I
(3p X 3p)

u, = [51,1 &, &, 0 .. O]’, vector z; summarizes the whole history of x; up
to time 7. We employ vector z; as our information set. We also note that
_ — Ak
E(zt+k’xl,x[_1,...> = E(sz‘zt) = A%z,
Now, using (3p X 1) selection vectors el, e2 and e3 with unity in the first, second,
and third rows, respectively, and zeros elsewhere, we are able to pick out form the VAR
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the actual spread, S = ez, the change in the short-term interest rate, AR = €2z,
the excess one-period holding period return, A" — R = €37z, and use them to
forecast the expected excess one-period holding period return, E,h" | — R, as well
as the future changes in short-term interest rates, AR ..

The prediction of the expected excess one-period holding period return from the VAR
is E,h\" | — R\ = €37, , | = e3'Az,, which in the case of time-invariant term premium
should equal to some constant. Since all variables in the system are expressed as
deviations from their means, the above requires a set consisted of 3p linear restrictions
to be such that e3'A = 0. This is tested with the use of a Wald test. The rejection of
the null hypothesis stating that all parameters in the third equation of the VAR are
zeros indicates that the data supports the REHTVP of the term structure. Otherwise,
the PREH is more likely.

The linear prediction of the yield spread from the VAR (‘theoretical spread’) can
be expressed as (see [6], [1])

n—1
Sy = E, 21(1 —i/n) AR, = e2A[I — (1/n)(I — ANUI — A )T — A 'z, = e2'Az, (7)

where A = A[I — (l/n)(l — A1 — A)” 1]([ — A)"'. In the absence of time-varying
expectations about the rolling over term premium ©' it should equal the actual
spread, SV = el'z,. If this is the case, the set of nonlinear cross-equation restrictions
on the VAR parameters is imposed, f(a) = el' — ¢2’A = 0, that can be tested for with
the use of a Wald test. The relevant test statistics,

0f(a),, df(a)
0d 2w ga

—1

X fla), (8)

W = fla) x

where 24 is either the standard or the Eicker-White heteroscedasticity consistent
variance-covariance matrix of VAR parameters estimator, under standard conditions
of error term u; is distributed as the y2 variable with 3p degrees of freedom.

As Campbell and Shiller [6] note that formal tests of the VAR restrictions may
lead to the rejection of the PREH even though deviations of S from S} are
negligible, additional metrics are used to compare behaviour of both series. They
include variance ratio ¢2[$;™] /0?[$¢" V] and correlation coefficient corr [V, 7]
which both should be close to unity if the REH is true and expectations about the
rolling over term premium are not time-varying. Additionally, the graphs of two series
should move together.

Since corr[Sg’“”,S;‘(”’”]/\/o‘2 [57V] /a?[s{D] is the unbiased OLS estimate of the
slope coefficient in the regression of actual spread onto theoretical spread that should
equal unity if the PREH adequately reflects the term structure, either both the cor-
relation and the standard deviation estimates must be close to unity or one of them
must be an approximate inverse of the other (see [27], p. 236).

If the standard deviations ratio is less (more) than unity and correlation is close
to unity, then the slope would be less (more) than unity and the actual spread is more
(less) volatile than the theoretical spread, the optimal predictor of future short rates.
That is to say long-term interest rates overreact (underreact) to the current available




The Expectations Hypothesis of the Term Structure of the Polish Interbank Market 27

information about future short-term interest rates. In the case neither the slope nor
the correlation coefficient are close to unity, the actual spread behaves differently from
the theoretical spread and the overreaction (underreaction) could be the consequence
of a time-varying risk premium.

The decomposition of an unanticipated change in the one-period holding period
return is based on the VAR residuals. To proceed recall equation (6) and note that

n—1 n—1 i
RN = (Epy — Et)'leglll = (E, 11— E)|(n — DRV + 'Zl ZIARERJ -
a n—1 i S ©)
:(Et+l_Et)_Zl ZIAREI‘?’]
i=1j=

This implies that the ‘news’ about future term premia can be calculated as (see
[10], p. 396 and [11], p. 422)

— _p() _ _
e | = —eR) | — e = (10)
=e2[(—= DI+ —2DA+(n— DA+ ...+ (= DA D]u, ,  — &, .

The first term in equation (10) reflects the ‘news’ about future short-term interest
rates, the second term reflects the ‘surprise’ in the holding period return. The AS
matrices represent the degree of persistence in the ‘news’ about future short term
interest rates (s =1, 2, ..., n—2).

If a revision to expectations about future term premia is very small (e6') | = 0), it is
deducted that eh") | = —eR!") , which in turn results in 02 [eR(") | /Gz[ehﬁ’ﬂ ] = tand
corr[eRY) eh™ || = — 1. Inview of A" | — R{) = 6 — eR) | — ef'") | it is concluded
that (1 - R2) of the one-period holding period return equation in the VAR indicates

a proportion of the excess holding period return that is due to variation in the ‘news’
about future short rates.

2.3. PREVIOUS RESEARCH ON THE REHTVP USING THE VAR

The empirical research on the REHTVP in financial markets employing a three-
variable VAR is rather rare. The exemptions include that of Tzavalis and Wickens [27],
Cuthbertson and Bredin [10], Cuthbertson and Nietzsche [11] and Tzavalis [26]. All
of them except for Cuthbertson and Bredin [10] deliver much support for the TVP.
Nevertheless, it is revealed that in all cases the volatility of the ex-post excess holding
period return is almost solely the result of a revision to expectations about the future
short-term interest rates.

Tzavalis and Wickens [27] use annualized and continuously compounded monthly
estimates of the yields to maturity for zero-coupon 3, 6, and 12 month US government
bonds from the period January 1970-February 1992, taken from McCulloch and Kwon
[25]. On the ground of integration and co-integration analysis they ascertain that the
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variables included in the VAR are stationary. The VAR metrics enable them to reject
the null hypothesis stating that the term premia are not time-varying, but the volatility
of ex-post excess holding period returns is found to be due mainly to the ‘news’ about
the short-term interest rates and not to variation in term premia.

The findings of Cuthbertson and Bredin [10] relate to the Irish spot rates for
maturities of 5, 10 and 15 years. The data set from January 1989 through October
1997 is sampled monthly. The general conclusion stemming from their analysis is
that the term premia are constant. This is reached upon the appropriate Wald test
statistics which supports Hy : €3’ A = 0. The other VAR metrics to a great extent support
H,:Stm1 = $7D and prove a negligible role of the ‘news’ about future term premia
in explaining any possible variation in the ex-post excess holding period returns.

Cuthbertson and Nitzsche [11] examine the UK spot rates calculated by the Bank
of England from coupon bonds for several maturities from 2 to 25 years. The data are
sampled monthly and cover the period February 1975-December 1998. The findings
support the existence of the stationary TVP but only for the long maturity bonds
(n = 15, 20, 25 years). The one-period term premia for these maturities are not persistent
however, and have relatively small impact on the rolling over term premium relative
to changes in expectations about future short-term rates. An almost all the variation
in ex-post excess one-period return depends on revisions to forecasts about the future
short-term interest rates.

Tzavalis [26] refers to the US zero-coupon bonds for maturities from 1 to 120
months. The data are from January 1947 to February 1991, and sampled monthly. The
sample is split to reflect 4 different monetary regimes: an introduction and abolishment
of interest rate targeting policy by the Fed, an introduction of financial innovations
in the bond market, and the use of the spread as an indicator variable of inflation
stabilization procedure by the Fed’s governors, respectively. The main findings include
those that the term premia seem to vary cyclically over time reflecting changes in
the business cycle conditions of the US economy rather than the monetary regimes
changes occurred during the sample and a lesser volatility of the rolling over term
premium comparing to that of the holding over premia can explain the yield spread
better forecasts the cumulative changes of future short-term rates than the change
in long rates.

3. EMPIRICAL RESULTS

The empirical analysis begins with testing for nonstationarity of the individual
WIBORs, and the variables entering the VAR (the actual yield spread, the change in
short-term interest rate and the ex-post excess one-period holding period return). For
testing purposes we employ the DF-GLS, the KPSS and the augmented Dickey-Fuller
tests (see Elliot, Rothenberg, Stock [15], Kwiatkowski, Phillips, Schmidt, Shin [23], and
Dickey, Fuller [14]). Their results are gathered in Table 1. Following the indications
of the KPSS and ADF tests we conclude that all the variables entering the VAR, i.e.

S™DARMD and A™ — RM | are integrated of order zero (I (0)).
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Testing for unit roots and stationarity results

Test statistics
Variable DF-GLS KPSS DF/ADF
t prgLs | lag | KPSS | lag t_ADF lag
WIBORs
1M -1.790 3 0.117 12 -1.3351 0
3M -1.321 1 0.120 12 -1.1771 1
6M -1.674 2 0.122 12 -1.0821 1
oM -0.410 1 0.169 11 -2.780! 1
12M -0.499 1 0.166 11 -2.6211 1
Changes in WIBORs
1M -2.089 2 0.092 12 -10.540! 0
3M -2.522 1 0.096 12 -6.488! 0
6M -2.543 1 0.099 12 -5.975! 0
IM -4.5562 1 0.109 11 -5.4453 0
12M -4.4612 1 0.106 11 -5.2683 0
Yield spreads
3MIM -4.7972 1 0.101 11 -6.669! 0
6M1M -3.452a 1 0.099 11 -5.135! 0
IMIM -2.730 1 0.130 10 -2.2921 0
12M1M -2.565 1 0.125 10 -2.6551 0
Ex-post excess one-period holding period returns
3M -1.874 3 0.094 12 -5.7573 0
6M -2.749b 1 0.100 12 -2.101! 3
IM -5.1392 1 0.099 11 -2.3371 2
12M -4.8202 1 0.097 11 -7.8641 0

Source: own computations with the use of STATA 10.0 (DF-GLS and KPSS tests) and GAUSS 8.0 (ADF/DF test).

Table 1

Notes: The maximal lag length (11 or 12, not reported here) is determined with the use of the Schwert rule.
The optimal lag (third, fifth and seventh column) is set on the ground of either the Schwarz (DF-GLS and
DF/ADF tests) or the Newey-West criterion (KPSS test), see Hobijn et al. [17]. Values of the test statistics
causing the rejection of the null [series is I(1) in the DF-GLS and the DF/ADF tests; series is stationary
around trend in case of the KPSS test] are in bold. Types of the DF/ADF auxiliary regressions: (1) no
deterministic components, (2) constant present in the regression, (3) both constant and trend present in the
regression. (a) [(b)] - significant at 5 [10] per cent significance level in the DF-GLS test, respectively; 1 and
5 per cent significance levels are used the KPSS and the DF/ADF tests, respectively; in case of the DF/ADF
critical values are calculated with the use of response surfaces estimated by Cheung and Lai [4].
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Some additional evidence for their stationarity emerges from Figure 1, Panels A-C,
in which the relevant series are plotted against time. It also seems that they all exhibit
decreasing volatility. The ARV series (displayed in Panel C) at a slow pace converges
to about a zero rate rendering the ability of the National Bank of Poland to lower the
inflation and then to keep the short-term interest rate within declared bands.

v T T T T T ' T T T T
1999m1 2001m1 2003m1 2005m1 2007m1 2001m1 2003m1 2005m1 2007m1

‘ —3M-1M — —6M-1M ‘ ‘ — oW — = 12M1M

Figure 1. A. Actual yield spreads (3,1), (6,1), (9,1) and (12,1)

v
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Obs.no bs.no

—3M-1M — —6M1M ‘ ‘—QNHW — = 12M-1M ‘

B. Ex-post excess one-period holding period returns (3,1), (6,1), (9,1) and (12,1)
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C. Change in the short-term interest rate, n = 1

The results from the VAR models are stacked in Table 2. Lag p of the VAR for
each maturity is set with the use of Akaike information criterion but occasionally
increased to remove autocorrelation in residuals.

Table 2
Summary statistics for VAR x, = [SS”’” ARY h,— RY 1]
Autocorrelation(®
. R Granger
1) VAR LM(6) Ljung-Box(6) non-
"7 |order causality()
sov | AR -0 [ s | ar® (- R0 | s | aRO |ny - RO,
9.3866 | 5.1536 | 4.1843 5.1205 | 3.7204 1.0467 139.1482
3,0 3 0.647 | 0.811 0.316
(0.1530) [(0.5243)| (0.6517) |(0.5285)[(0.7145)| (0.9838) (0.0000)
6.1165 | 8.7349 | 5.7092 | 4.9026 | 8.4647 | 3.7979 29.2001
6] 1 0.470 | 0.656 | 0.182
(0.4103)|(0.1890)| (0.4565) |(0.5564)|(0.2060)| (0.7040) (0.0000)
10.4850|15.5144| 5.3848 | 4.4925 [10.8101| 4.2767 36.1775
O, 2 0.803 | 0.642 0.311
(0.1057)[(0.0166)| (0.4955) |(0.6103)((0.0944)| (0.6393) (0.0007)
7.8351 [13.0788| 5.7112 3.7396 | 9.4194 | 5.7873 45.5992
(12,1 2 0.825 | 0.658 0.306
(0.2504)[(0.0418)| (0.4563) |(0.7119)((0.1513)| (0.4474) (0.0000)

Source: own computations with the use of GAUSS 8.0..

Notes: (@ Estimates of the LM and the Ljung-Box test statistics for autocorrelation of order 6 under the null
of no autocorrelation distributed as 2 (6); the relevant p-values in brackets under the estimates. ® Estimates
of the test statistics for Granger non-causality from " to AR() under the null [a(zll) =aP=..=df) = O]
distributed as y2 (p) variable; the relevant p-values in brackets under the estimates.
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Each equation in the system has a relatively large explanatory power as reflected by
their coefficient of determination estimates. Nevertheless a lot of unexplained variation
in the ex-post excess one-period holding return equation is left to be attributed to
revisions to the expectations about future short-term interest rates and future term
premia. The estimates of individual coefficients pertaining the lagged excess returns
in this equation and their corrected for heteroscedasticity standard deviations (if
necessary), not reported here but available for inspection on request, are indicative
for the term premium moderate persistence. The ability of the yield spread to predict
future changes in the one-month WIBOR is proved for all maturities using the test
statistics for Granger non-causality.

Table 3

VAR restrictions and other metrics

Excess one-period
returns not time- Actual spread S" and theoretical spread S;®!
varying
(n,1)
0~2 [S:(n‘l)]/UZ[Sin,l)]
e3'A = 0@ Sinh = i) corr[S:(”*l),Sg"*”](b)
var. ratio® | conf. inter.
G.D) W(9) = 43.8186 W(9) = 49.4394 1.3415 1.0117 0.9542
' (0.0000) (0.0000) (0.2704) 2.0137 (0.0241)
©.1) W(3) = 17.0415 W(3) = 9.0681 2.0474 1.2631 0.9972
' (0.0007) (0.0284) (0.3677) 2.7089 (0.0033)
©.1) W(6) = 43.6861 W6 = 13.9933 2.2353 0.8664 0.9910
' (0.0000) (0.0297) (0.5767) 3.0835 (0.0117)
(1) W(6) = 44.3434 W6 = 11.1146 2.5164 0.7858 0.9923
' (0.0000) (0.0849) (0.7538) 3.6522 (0.0176)

Source: own computations with the use of GAUSS 8.0.

Notes: @ The relevant p-values in brackets under the Wald test statistics estimates. ® The relevant standard
errors from the bootstrap under the variance ratio and the correlation estimates. The recursive bootstrap
has been applied with 50000 replications. The bootstrap series have been used to estimate the VAR, and
then to compute artificial ‘actual’ and ‘theoretical’ spreads, their correlation coefficients, variance ratios
and confidence intervals.

It should be stressed however that we obtain somewhat unclear picture of the
autocorrelation for the change in short-term interest rate equation for 9 and 12 month
WIBORs. On the one hand the estimates of the Ljung-Box test statistics used to test
for no autocorrelation of up to the 6-th order are far away from the critical value of
the y2 variable with 6 degrees of freedom at the conventional 5 per cent significance
level. On the other hand, however, the Lagrange Multiplier type test rejects the null
hypothesis in both cases at the approximate 1.7 and 4.2 per cent significance levels.
Since the Ljung-Box test statistics is biased downwards in autoregressive models, we
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rely on the LM test and conclude that the coefficients from the second VAR equation
are not consistently estimated. In such circumstances for these two maturities much
caution should be retained when further predictions about the theoretical spread as
well as predictions based upon all VAR metrics employing AR!!) . are made!.

Table 3 reports the results of testing for the validity of the REHTVP using the
restrictions set on VAR parameters and the other metrics. Restriction e3’' A = 0 is
strongly rejected for all maturities. The same conclusion is reached on the ground of
the Wald test statistics for H,:S;™D = S®1 for all interest rates but the 12 month
WIBOR. In this case, however, the null hypothesis is rejected at 10 per cent significance
level. Thus we suspect that the term premia are time-varying for all maturities.

Inspection of Figure 2 on which scatter plots of the actual spread versus the
theoretical spread as well as their co-movement across time are displayed gives
somewhat mixed evidence on the term premium variability. The empirical points on
all scatter plots are highly concentrated around the approximate 45-degree straight line
indicating that for all n correlation between S and S} is nearly unity. The estimates
of corr[$;®V, 8" V] differing from unity by less than their two standard deviations
enhance this preposition. For n = 3 and 6 this holds at the edge, however.
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Figure 2. A. Actual and theoretical spread (3,1)

I For 9 and 12 month maturities we are not able to remove autocorrelation in residuals without criti-
cally overparametrizing the VAR. Setting lag p in the VAR up to 12 does not help to solve for autocorrelated
residuals.



34

Maria Blangiewicz, Pawel Mitobedzki

THEORETICAL

THEO RETICAL

- =
o °
N o~
o o
2 I
|
;_
o4
o
o, ~
oA
Theoretical
2] hyl — — — = Actual
" T T T T T 1' T T T T T
-01 0 01 .02 036 1999m 1 2001m1 2003m1 2005m1 2007m1
ACTUAL
B. Actual and theoretical spread (6,1)
o o
o o
;_
o+ o4
P
[Te} K
il
~N
o
3]
?_ ™ Theoretical
o
h — — — — Actual
-03 02 2001m1 2003m1 2005m1 2007m1

C. Actual and theoretical spread (9,1)




The Expectations Hypothesis of the Term Structure of the Polish Interbank Market 35

THEO RETICAL

Theoretical
o A — — — — Actual

.02 2001m1 2003m1 2005m1 2007m1

0
ACTUAL

D. Actual and theoretical spread (12,1)

Although for all maturities the actual and the theoretical spread series seem to
move together across time, the two shorter and the two longer WIBORs display quite
different volatility. Departure from unity at most by two standard deviations for the
o2[$;P] /o?[5{D] estimate is found only for the 3 month WIBOR while the 95 per
cent confidence interval for the variance ratio covering unity is found for 9 and 12
month maturities. Thus we can conclude this part of the analysis stating that the
time-varying term premium is likely only for the two shorter WIBORs. The two longer
are rather supposed to underreact to the current available information about future
changes in the one-month WIBOR. The latter crucially depends on the consistency of
parameter estimates from the second VAR equation, however.

In Table 4 we compare the behaviour of unexpected one-period holding period
return series eh!") | = h'") | — E,h'") | with the ‘news’ about future changes in short-term

interest rates eR\!) |. The estimates of correlation coefficient corr[eR!!) ,,en(") || are close

to minus unity for all maturities. The estimates of variance ratio 02[eR!!) || / o?en'™ |
differ from unity by less than their two standard deviations for n = 3, 6 and 9, and
their estimated 95 per cent confidence intervals cover unity only for # = 3 and 6.
Thus we can safely conclude for these two shorter maturities. Since the coefficient of
determination R? estimates in the excess one-period holding period return equations
for these maturities equal to 0.316 and 0.182, respectively, the proportion of the excess
holding period return that is due to variation in the ‘news’ about future short-term
interest rates counts to 69.4 and 88.8 per cent.
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Table 4

Variance decomposition: news about short rates and one-period returns

‘72[€R52 1]/52[”’5}3)r 1]
(n,1) corr[eR\1) en(”) |
var. ratio(@ conf. inter.
G 0.5843 0.3688 0.9458
’ (0.2092) 1.0769 (0.0260)
6 1.2953 0.9312 -0.9897
’ (0.1969) 1.7063 0.0094
o 1.8357 1.0153 -0.9882
’ (0.4439) 2.7567 (0.0178)
25821 1.1736 -0.9803
(12,1)
(0.7560) 4.1053 (0.0244)

Source: own computations with the use of GAUSS 8.0.

Notes: @ The relevant standard errors from the bootstrap under the variance ratio and the correlation
estimates. The recursive bootstrap has been applied with 50000 replications. The bootstrap series have been
used to estimate the VAR, and then to compute artificial ‘actual’ and ‘theoretical’ spreads, their correlation
coefficients, variance ratios and confidence intervals.

Our results complete and extend those reported by Konstantinou [22] who worked
on the set of daily sampled 1 week to 6 month WIBORs from June 1995 to February
2003. Using the co-integrating technique of Johansen (see [19] and [20]) he revealed
the existence of the co-integrating properties of the yield spreads coherent with the
PREH, but on the boundary of the acceptance region. Although Campbell-Shiller VAR
implies a vector error correction model with the yield spreads being the co-integrating
vectors (see King, Kurmann [21], Appendix C), his remaining results do not contradict
time-variability of the term premia. For instance, regressing the ‘perfect foresight” spread
onto the actual spread he proved that the latter is a biased predictor of cumulative
changes in the future one-week WIBOR and the estimates of correlation coefficient
between S and STV for 1, 3 and 6 month maturities were rather very distant from
unity. The same but to a lesser extent he observed for the variance ratio estimates.
Nonetheless, the both metrics are not accompanied by their standard deviations.

4. CONCLUSION

The aim of the paper has been to examine whether the REH with the TVP provides
with the adequate description of the Polish interbank term structure. The analysis has
been placed within a three-variable VAR including the yield spread, the change in the
short-term interest rate and the ex-post excess one-period holding period return, where
the latter variable enables to capture the movements of the term premium.
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Having its parameters estimated we find that the equations in the system have
a relatively large explanatory power. Nevertheless a lot of unexplained variation in
the ex-post excess one-period holding period return equation is left to be attributed
to revisions to the expectations about future short-term interest rates and future term
premia. We also proved the yield spread has a strong predictive power.

For all maturities we reject (at the different but reasonable significance levels,
from ¢ = 0.0001 to 0.1) the restrictions set on the VAR parameters that the one-period
excess holding period return is not time varying (e3' A = 0 and S;™V = 1) however
the variance ratios of theoretical spread to the actual spread and their correlation
coefficients estimated form the VARs enable us to sustain this for the two shorter
WIBORs (1 = 3,6). The other two (1 = 9,12) we suppose to underreact to the current
available information about future changes in the one-month WIBOR.

Finally, comparing the behaviour of unexpected one-period holding period return
with the ‘news’ about future changes in short-term interest rates series estimated from
the VAR we conclude that the proportion of the excess one-period holding period return
that is due to variation in the ‘news’ about future short rates counts to 69.4-88.8 per
cent, at least for the shorter WIBORs.
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HIPOTEZA RACJONALNYCH OCZEKIWAN STRUKTURY TERMINOWEJ POLSKIEGO RYNKU
DEPOZYTOW MIEDZYBANKOWYCH

Streszczenie

W artykule przedstawiamy wyniki badania poswigconego weryfikacji hipotezy racjonalnych oczeki-

wan struktury terminowej stop procentowych na rynku depozytéw miedzybankowych w Polsce. Badanie
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opieramy o tréjwymiarowy model VAR, ktérego poszczegélne réwnania odzwierciedlaja kolejno spred stop
procentowych (ang. yield spread), zmiane stopy zwrotu dla depozytu o krétszej zapadalno$ci (ang. change
in the short rate) oraz nadwyzkows, okresowg stope zwrotu (ang. excess holding period yield). W procesie
estymacji i weryfikacji modelu wykorzystujemy miesi¢czne szeregi czasowe stop referencyjnych WIBOR dla
depozytéw o zapadalno$ciach 1, 3, 6, 9 oraz 12 miesiecy z okresu styczen 1999-grudzien 2007 roku. Uzyskane
rezultaty empiryczne dla wszystkich terminéw zapadalno$ci wskazujg na to, ze spred stép procentowych
jest przyczyna w rozumieniu Grangera dla zmiany stopy zwrotu z depozytéw o krotszej zapadalnosci.
Pozostale wyniki sa mniej jednoznaczne. Stwierdzamy, ze restrykcje nalozone na wspélczynniki modelu
VAR odpowiadajace hipotezie gloszacej stalos¢ w czasie nadwyzkowej, okresowej stopy zwrotu winny by¢
odrzucone dla wszystkich terminéw zapadalno$ci. Odrzucone winny by¢ takze restrykcje — z wyjatkiem
WIBORu 12-miesiecznego — odpowiadajace hipotezie, ktéra glosi, iz spred biezacy jest réowny spredowi teo-
retycznemu. Niemniej takie zwyczajowe miary obliczane na podstawie oszacowanych modeli VAR (ang. VAR
metrics), jak wspétczynnik korelacji pomiedzy spredem biezacym i spredem teoretycznym, a takze ich iloraz
wariancji w znacznej mierze wspierajg hipoteze oczekiwan w postaci czystej (ang. PREH - pure rational
expectations hypothesis). Te pierwsze sg bliskie jedno$ci, natomiast te drugie — odchylajg si¢ o mniej niz
dwa odchylenia standardowe od jednosci dla depozytéw o zapadalnosci 3-miesi¢cznej. Wnioski wspierajace
hipoteze oczekiwan w postaci czystej dla depozytéw o zapadalno$ciach 9 i 12-miesiecznej uzyskaliSmy na
podstawie eksperymentu bootstrapowego, w ktérym oszacowaliSmy 95-procentowy przedziat ufnosci dla
ilorazu wariancji. Oceny pozostatych miar VARowskich sugeruja, ze wzglednie duza cze¢$¢ zmiennosci nie-
oczekiwanej stopy zwrotu jest wynikiem naplywajacych na rynek informacji odnoszacych sie do przysztych
stop zwrotu, a nie informacji odnoszacych si¢ do przysztych przecigtnych premii ptynnosci.

Stowa kluczowe: struktura terminowa stép procentowych, hipoteza racjonalnych oczekiwan, zmienna
w czasie premia ptynno$ci, VAR, polski rynek depozytéw miedzybankowych.

THE RATIONAL EXPECTATIONS HYPOTHESIS OF THE TERM STRUCTURE
AT THE POLISH INTERBANK MARKET

Summary

We use a three-variable VAR including the yield spread, the change in the short rate and the excess
holding period yield to test for the validity of the rational expectations hypothesis (REH) at the Polish
interbank market. In doing so we utilize the set of monthly sampled WIBORs (Warsaw Interbank Offered
Rates) for maturities of 1, 3, 6, 9 and 12 months from the period January 1999-December 2007. Although
the yield spread Granger-causes future changes in the short rate for all maturities the other testing results
are somewhat ambiguous. We find the restrictions set on the VAR that the one-period excess holding period
return is not time varying should be rejected for all maturities. So should be the restrictions stating the
actual spread equals the theoretical spread, except for 12 month WIBOR. Nevertheless, the estimates of
conventional VAR metrics such that correlation coefficients between the actual and the theoretical spread
and their variance ratios to some extent support the REH in its pure form (PREH). The first are all very
close to unity and the latter are less than two standard deviations from unity for 3 month maturity. The
conclusions in favour of the PREH for 9 and 12 month maturities are reached upon the bootstrapping
experiment in which we have estimated the 95 per cent confidence intervals for the variance ratios. The
estimates of the other VAR metrics suggest that a relatively large piece of variation in the unexpected return
is due to news about future short rates and not due to news about the future average term premium.

Key words: term structure of interest rates, rational expectations hypothesis, time-varying term premia,
VAR, Polish interbank market.



PRZEGLAD STATYSTYCZNY
R. LVI - ZESZYT 1 - 2009

ANNA PAJOR

BAYESIAN PORTFOLIO SELECTION WITH MSV MODELS*

1. INTRODUCTION

Markowitz mean-variance portfolio theory is the most popular approach to portfolio
selection. In the Markowitz model the investor maximizes the expected return on the
portfolio at a certain level of risk (measured by the standard deviation of return on the
portfolio) or minimizes the risk at a certain level of expected return on the portfolio.
The Markowitz theory (see [7]) assumes a known covariance matrix of asset returns.
In this paper the covariance matrix of asset returns is modelled using multivariate
stochastic volatility processes. An earlier Bayesian approach to the portfolio selection
problem was considered by Winkler and Barry [16], Polson and Tew [12], and Soyer
and Tanyeri [14]. In [16] Winkler and Barry consider a general multi-period model for
portfolio selection. The investor chooses a portfolio to maximize the expected utility of
his wealth at the end of a finite horizon. In their examples the data-generating process
has a known variance and unknown mean. In [12] the minimum-variance portfolio
is computed as a function of the predictive covariance matrix. But in the Polson
and Tew model the predictive covariance matrix is time-invariant. In [14] Soyer and
Tanyeri consider the multi-period portfolio selection problem from a Bayesian decision
theoretic point of view. The multi-period optimal allocation problem is represented as
a sequential decision problem (the investor maximizes the expected utility of his wealth
at the end of a finite horizon problem). The work [1] introduces the dynamic factor
models with stochastic volatility into dynamic one-period portfolio selection problem.
A review of Bayesian works in portfolio management is provided in [13].

It is important to stress that in our previous work (see [10]) the one-period
portfolio selection problem was considered. In this paper we consider the multi-
period minimum conditional variance portfolio. In the optimization process we use
the predictive distributions of future returns and the predictive conditional covariance
matrices obtained from multivariate stochastic volatility models.

The other aim of the paper is to analyse and compare discrete-time Multivariate
Stochastic Volatility (MSV) models from the point of view of their ability to select the
optimal portfolio. The bivariate stochastic volatility models are used to describe the
daily exchange rate of the euro against the Polish zloty and the daily exchange rate
of the US dollar against the Polish zloty. Based on these two currencies we consider
the Bayesian portfolio selection problem.

* Research supported by a grant from Cracow University of Economics.
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In the next section we briefly present the optimal portfolio choice problem. Section
3 is devoted to the description of bivariate MSV specifications. In section 4 we present
and discuss the empirical results. Some concluding remarks are presented in the last
section.

2. PORTFOLIO SELECTION PROBLEM

Let x; ; denote the price of asset j (or the exchange rate as in our application) at time ¢
forj=12,..,nandt=1,2, .., T + s. The vector of growth rates y, = (y1 1, ¥2.4, ---» Yn.0)",
where y;; = 100 In (xj/x;, 1), is modelled using the basic VAR(1) framework:

yy—0=R(y,_,—0)+ & t=12,..T.-T+ 1,...T + s, (1)

where {&;} is a MSV process, T denotes the number of the observations used in
estimation, and s is the forecast horizon, ¢ is a n-dimensional vector, R is a n X n
matrix of parameters.

To introduce notation we denote by ©; the latent variable vector, by 6 the parameter
vector, and assume that

1) ¢ = Zilzsﬁ where {¢,} ~iiN (0, I,))1;

2) %; is a function of the latent variables ©, for 7 < ¢, i.e. 2, = 2 (O, 1 < 1);

3) the vector &; conditional on the o-algebra ¢ (0t <) is independent of
0Oy 1 >1).

Even thought these assumptions restrict the class of processes that we can consider,
they significantly simplify the analysis and yield tractable formulae.

The s-period portfolio at time T is defined by a vector wr|74+5 = Wy 7|745, W2,7|T+s
e Wy T|T+s)', Where w; 774 is the fraction of wealth invested in asset i (1 <i < n).
The return on the portfolio that places weight w; 7|74 on asset i at time T is simply
a weighted average of the returns on the individual assets. The weight applied to each
return is the fraction of the portfolio invested in that asset:

n
Ry rrss = 421Wi,T|T+sZi,T|T+ 5 @)
i=

where z; 7|7+s is the rate of return on the asset i from the period T to T + s, i.e.
T+s

Zirrts = Zyi’t(i = 1,...,n). If 2p|74, is the matrix of conditional covariances of
(=T+1
Z7|T+s then the conditional variance of return on the portfolio is

Var(Rw,ﬂTﬂ‘¢T’®T~--’®T+s) = V%Tﬂ'ZﬂTﬂWﬂTﬂ’ 3)

where 97 is the o-algebra generated by ¢; O, for r < T i.e. YT =0 (e, O 7 < T).

1 {&;} is a sequence of independent and identically distributed normal random vectors with mean
vector zero and covariance matrix I,,.
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The vector of the rates of return at time T + k (k < s) satisfies:
k
yT+k*5:Rk(yT*5)+ ZRk7j§T+j' 4)
=1

Let Gpii =0 (0, 7 < T + k) be the o-algebra generated by ©,, 7 < T + k. That is,
Gr4 contains all information about the latent variables up to time T + k (is the entire
path of the covariance matrix process). Based on equation (4) we have:

k
Yo ¥ Gryg ~ N<6 + R (yp — 0), 2R ZT+j(Rkj)'>' (5)
=1

Under our assumptions:

K s s—J
irr+s T 56 + ZRj (yT - 5) + Z§T+j ZRi, (6)
j=1 j=1 i=0
and
27T+ s ‘ U Gryy ~ N<55 + ZIRJ ()’z - 6)’ZT|T+S>’ (7)
fym

K s—J s—J !
where Srraes = 2 < ZR’)ZTﬂ( ZR‘). (8)
i=0

j=1\i=0

Consequently, the conditional variance of return on the portfolio is:

s s—J s—J !
Var<Rw,T|T+s ’ﬁT’QT’-"’GTﬂ) = Wrray Z <'ZR1>Zt+j<'ZOR1) Wi+
i=

j=1\i=0

The usual portfolio constrain gives wy r|7+s + W2 7|T+s + ... Wy |74+s = 1. We
assume that short sales are allowed and w;r|74+s < 0 reflects a short selling. The
standard approach assumes that the investor selects the portfolio with minimum
variance (see [2]). Here we assume that the investor minimises the conditional variance
of the portfolio. Then the problem for the investor reduces to solving the quadratic
programming problem:

WT}EXWT|T+S|ZT|T+SWT|T+S subject to WU T|T+s T W2, T|T+s T oo T Wi T|T+s = 1.
In this way we obtain so-called the minimum conditional variance portfolio (the
portfolio that has the lowest risk of any feasible portfolio):

—1
¢
— HTNT+s”
Wavnit+s T ,271 ) )
C i+ st
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which has a return:

—1
1
U

R = — (10)
MV,TIT+s , 1 ,
t ZT|T+s‘
and the conditional variance at time 7:
) _ 2 —
Var(wMV,TIT+s erTvGTﬂ) =Vivrres = ,2—1 ) (11)
TIT+s

where 1 is an n X 1 vector of ones.

We see that the minimum conditional variance portfolio wyy,r|;+s and its conditional
variance Vi 7, depend on only the conditional covariance matrix 27|7. Thus the
choice of wyy,r|7+5 is made at time T based on the predictive distribution for 7|74
conditional on past data and information up to time T, ¥7. In the Bayesian framework
we have the predictive distribution of 2T|T+s given by p (£7|7+s|y), which implies the
predictive distribution of wyy 7145 and Vi o

Now we consider a s-period portfolio selection problem where the investor wants
to minimise the conditional variance of the portfolio with a given level of return
R, i+ = R, prs - This problem reduces to solving the quadratic programming
problem:

WI;}Tl? Wrirt s Zpir+ s Wrir+ 5 Subject to

1 J—
Whregt = 1

1 > * .
Wrirys Znr+s = Rymry g

When R, 774, = R}, pi74  the solution for the s-period portfolio is:

1 o1 X
( T\T+SZT|T+3L ZT\T+S ET|T+35ZT|T+& ZTIT+A’)<lRp,T\T+S - ZT\T+S)

—1 —1 2
' ' _ '
(‘ Eﬂrﬂ‘)(zﬂrﬂ ZW+SZT\T+ s) (‘ ZT\TJrs ZT|T+5)

Note that the classic portfolio choice scheme assumes the covariance matrix and
expected returns at time T to be known. But the Bayesian approach to inference
naturally leads to the posterior or predictive distributions of these quantities. Note that
the minimum conditional variance portfolio Wumy,T|T+s, @nd the minimum conditional
variance portfolio with a given level of return w MVR',TiT+ s AT€ random variables. The

WnvR, TiT s

(12)

posterior (or predictive) distributions of wyy,77+s, and w e 774 o OF Vv 7| 745 and
o

VMVR;‘TlT +, are induced by the distribution of z7|7+s, and Z7|74s. Thus the predictive

distribution of the minimum variance portfolio wyy,7|7+s or W', i s €A1 be used

to provide an optimal portfolio. The optimal portfolio can be defined as the expected
value (if there exists) of wyy, 7| 7+5 OF W p* 174 5+ As the predictive mean (for wyy, 7)7+5
"TIT+

. . i . op
OF Wy 7 +) may not exist, we can consider the predictive medians wif, ;.. ( or

op : . o
WAR! 717+ 5 defined respectively by conditions:
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> ,,,0D < < yWop >
Pr{WMV,i,T|T+s = WMV,[,T|T+s|y} = 0.5 and PF{WMV,i,ﬂTﬂ = wMV,i,T|T+s‘y} = 0.5

N > ,,,)P <
Pr{WMVRp,i,TlTﬂ = WMVR;,i,T|T+s|y} < 05 and

< op > — —
Pr{w,V,VRLMTﬂ < wMVR;‘l.’TITJ”\y} > 05, =1,..on— 1).

It is important to note that even for the simple case of n = 2 assets, there is no
analytical solution for the optimal portfolio selection problem when we consider the
MSV model. In this case one alternative approach is to use Monte Carlo methods to
evaluate the quantiles of the posterior (or predictive) distributions of wyy,r|7+s and
WAV 71T + 57 and then find the portfolio.

3. BIVARIATE STOCHASTIC VOLATILITY MODELS

The vector of growth rates y; = (y;4 y2,)' is modelled here using the framework
(1). In (1) 0 is a 2-dimensional vector, R is a 2 X 2 matrix of parameters, and &; is
a bivariate SV process. By restricting to only bivariate time series, it is possible to
estimate unparsimoniously parameterised MSV models. We assume that, conditionally
on vector @y (consisting of model-specific latent variables) and the parameter vector
0;, & follows a bivariate Gaussian distribution with mean vector O] and covariance
matrix 3, ie. &]6,,.0, ~ N(O;, ,Z).t = 1,2,....T +s. Competing bivariate SV
models are defined by imposing different structures on ;. The three distinct elements
of 2, can be described by one, two or three separate latent processes.

The elements of 6 and R are common parameters. We assume for them the
multivariate standard Normal prior N (0, I4), truncated by the restriction that all
eigenvalues of R lie inside the unit circle. These parameters and the remaining (model-
specific) parameters are a prior independent.

3.1. STOCHASTIC DISCOUNT FACTOR MODEL - SDF

The first specification considered here is the stochastic discount factor model (SDF)
proposed in [6] by Jacquier, Polson and Rossi. The SDF process is defined as follows:

& =u Jh,Inh, = ¢Inh, |+ o,n,
{u} ~ iN(Op 1, 2), {m,} ~ iiN(O, D) u;, L7y 15 € Z,j = 1,2, (13)
Here {u;} is a sequence of independent and identically distributed normal random
vectors with mean vector zero and constant covariance matrix ~. Thus, we have
&, ‘ O, 0 ~ N(O[2X H,htZ), where ©y(1) = h;. The conditional covariance matrix of &,
is time varying and stochastic, but all its elements have the same dynamics governed
by h;. Thus, the conditional correlation coefficient is time invariant.
In order to complete the Bayesian model, we have to specify a prior distribution
on the parameter space. We assume the following prior structure:
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(¢5 o‘h,lnho,E) = p(¢) (O‘h) (Inhy)p(Z),

where we use proper prior densities of the following distributions:
¢ ~ N(0,102)1_ ,(#). 03 ~ IG(1,0.005), Inhy ~ N(0,102), £ ~ IW(21,2,2).

The prior distribution for (¢,07) is the same as in the univariate SV model
(see [9]). I_q, 1)(.) denotes the indicator function of the interval (-1, 1). The symbol
IG(vy, sg) denotes the inverse Gamma distribution with mean sy/(vy-1) and variance
s3/ [(Vo — 17 (vy— 2)] (thus, here the prior mean for 03 does not exist, but 0, > has
a Gamma prior with mean 200 and standard deviation 200). The symbol ITW (B, d, 2)
denotes the two-dimensional inverse Wishart distribution with d degrees of freedom
and parameter matrix B (see [17]). Inhg is treated as an additional parameter and
estimated jointly with other parameters. The prior distributions used are relatively
noninformative.

3.2. BASIC STOCHASTIC VOLATILITY MODEL - BSV

Next, we consider the basic stochastic volatility process (BSV), where &;
and &, follow independent univariate SV processes & |0, ~ N(0p, x 1.Z,). where
X, = Diag (hy, hy ). The conditional variance equations are

Inh , —n, = ¢11(lnh1,1_ 1 711) + oy pInhy = 70 = oy (lnhZ,t— 1 7’22) + 0,
where = (771,t’ 772,t)" =~ iiN(O[z X 1]’12)’ ®z(2) (hl z’h )

For the parameters we use the same specification of prior distribution as in
the univariate SV model (see [9]), i.e. yjj ~ N (0, 102), ¢;; ~ N (0, 102) I_1,1) (9},
0% ~IG(1,0.005), Inhjy ~ N(O, 102), j = 1, 2.

3.3. JSV MODEL

Now, we consider a SV process based on the spectral decomposition of the matrix
3, (see [11]). That is

21‘ = P Al‘ P—l, (14)

where A; = Diag (A1, A2,) is the diagonal matrix consisting of all eigenvalues of X,
and P is the matrix consisting of the eigenvectors of ;. For series {In;/} (j =1, 2),
similarly as in the univariate SV process, we assume standard univariate autore-
gressive processes of order one, namely Ind,, — 7, = é,,(Ind,,_, — »,) + 0,7,
Indy, — 75 = by (lnﬂz,t71 - 7’22) + 00,

where = (771,t’ 772,t)' and /7 iiN(O[Z X 1]’12)’ ®t(3) (/11 t’A ) :
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Log transformation for 4;; is used to ensure the positiveness of Z,. If |¢;| < 1
(G=1,2) then {In 4y, and {lnA,,} are stationary and the JSV process is a white
noise. In addition, P is an orthogonal matrix, i.e. P'P = I,. The conditional covariance
matrix of & can be written as (see [11]):

> = Al,tplzl + AZ,t(l - p%l) (’11,: - ﬂz,r)pu V1—rh

.y € (0,1].
' (Al,t - ﬂz,z)pu v1-— p121 A2,zp121 + ’11,:(1 - p121) !

Consequently, the conditional correlation coefficient is time-varying and stochastic
if ri1 # 1.

For the model-specific parameters we take the following prior distributions:
j/l']' -~ N(O, 102), ¢]] ~ N(O, 102)1(—1,1)(¢jj)' 63j -~ IG(I, 0.005), ll’ll]"o ~ N(O, 102),j = 1, 2;
p11 ~ U(0, 1) (i.e. uniform over (0, 1)). Note that if p;; = 1, then we obtain the BSV
model, but we formally exclude this value.

(15)

3.4. SISV MODEL

In the JSV model the structure of the conditional covariance matrix is based on two
separate latent variables. The next specification uses three separate latent processes (see
[11]). In the definition of the JSV model we replace pi; by a process p;;; with value
in (0,1]. Thus, we have: w, — 7,; = ¢, (w,_ | — 75)) + 07051 o W, = ln[pngt/(l _Pn,t)]’
= (7]11,!’7]22,t’7]21,1)" {771} -~ iiN(O[Sx 1]’[3)’ ®t(4) - (Al,z’ﬂz,ﬂpll,z)"

Now the number of the latent processes is equal to the number of distinct elements
of the conditional covariance matrix. We assume the same prior distributions as
previously.

3.5. TSV MODEL

The next specification (proposed by Tsay in [15], thus called TSV) uses the Cholesky
decomposition of the conditional covariance matrix:

2z = LthL't, (16)

where L; is a lower triangular matrix with unitary diagonal elements, G; is a diagonal
matrix with positive diagonal elements:

1 0 g, O
L= LG, =" 3z, =
! [‘121,; 1] ! [ 0 Gy | ™

Series {q21,:}, and {lngj} (G = 1, 2), analogous to the univariate SV,
are standard univariate autoregressive processes of order one, namely
a1, — 721 = (’521(5121,:71 - 7’21) + 03171

2

Ote Onne| _
2

021, 022

A1, 11,0921,
2 .
d1,0921, G109 1 Dans
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Ing,,, =7, = ¢11(lnq11,z—1 - 7’11) T oM pIngy,, = 1) =
= ¢ (lnqzz,t, 17 Y22) T 00 g
where 7, = (7711,,, M1, 7722,t>, and {7,} ~ iiN(Op3  1.15). Oy5) = (qll,t’q22,t’q21,t>,'
We make similar assumptions about the prior distributions as previously. In
particular: Vij ~ N(O, 102), ¢i]' -~ N(O, 102)1(—1,1) (¢ij)» O‘l-zj -~ IG(l, 0.005), In qii,O -~ N(O, 102)
i, j €{1,2}, i 2], q21,0 ~ N(O, 10).

3.6. BIVARIATE DCC-SDF MODEL

We consider also the DCC-SDF model proposed by Osiewalski and Pajor in [8].
The DCC-SDF model allows for different dynamics of each conditional variance or
covariance (like DCC in [3]) and keeps just one latent process in the conditional
covariance matrix in order to describe outliers (like SDF). The DCC-SDF process is
defined as follows:

gt = Zi/zel \/h71’ 1nhl‘ =7 + ¢(lnhl‘— 1 ?’) + 0‘/’1”[’ (17)
(e} ~ iiN(Opy « L), {n,} ~ iINO,1), €, L, 15 € Z,j = 1,2,

where for the diagonal element of matrix X; it is assumed

2 ) 2 2 _ 2 ) 2
oh, = Lt T ot ,—oiy, = a*t &, + b5,

and for the off-diagonal element it is assumed oy, , = 0,,, /0%, ,03,,, where py; is
the time-varying conditional correlation coefficient, modelled as o, , = ¢y, ; / v di1,i922,0

with g;;,'s being entries of a symmetric positive definite matrix Q; of the same order
as the dimension of &;. A simple specification for Q;, considered by Engle in [3],
assumes that

0, =0—b—0)S+bE_ & +¢0,_,

where b and ¢ are nonnegative scalar parameters (b + ¢ < 1), &, = §,,/0; ., i = 1, 2.
We keep Engle’s basic structure and define S as a square matrix with ones on the
diagonal and pi,, an unknown parameter from the interval (-1, 1). The initial con-
dition for Q; is Qy = q¢ I, with free gy > 0. We assume that a priori (bc)’ is uni-
form over the unit simplex, gy ~ Exp(1) (i.e. exponential with mean 1), y ~ N(0, 102),
a ~ Exp(1), p1 ~ U([-1, 1)) and (ay, a, B1, f2) ~ U([0, 11%), ¢ ~ N(0, 102) I_1,1)(9),
o7 ~1G(1, 0,005), In kg ~ N(0, 102). Analogous to [3], when the sum b + ¢ is equal to
one, we have the integrated DCC-SDF model (IDCC-SDF).
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4. EMPIRICAL RESULTS

We consider the daily exchange rate of the euro against the Polish zloty and the daily
exchange rate of the US dollar against the Polish zloty from January 2, 2002 to June 29,
2007. The data were downloaded from the website of the National Bank of Poland. The
dataset of the daily logarithmic growth (return) rates, y;, consists of 1388 observations
(for each series). As the first growth rates are used as initial conditions, thus T' = 1387
remaining observations on y; are modelled. The data are plotted in Figure 1. The return
rates seem to be centred around zero, with changing volatility and the presence of outliers.
The sample correlation (equals 0.598) indicates that the returns are positively correlated.
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Figure 1. Daily exchange rates of the USD/PLN and the EUR/PLN (January 2, 2002 — June 29, 2007),

and daily rates of return
Source: own elaboration.

4.1. BAYESIAN MODEL COMPARISON?

In Table 1 we rank the models by the increasing value of the decimal logarithm
of the Bayes factor of VAR(1)-SJSV against the alternative models. Because in the

2 All presented results were obtained with the use of the Gibbs sampler using 105 iterations after
5x104 burn-in Gibbs steps; see [4], [5], and [10] for details.
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VAR(1)-TSV specification the conditional variances are not modelled in a symmetric
way, we consider two cases: the VAR(1)-TSVysp gyr and VAR(1)-TSVgyr.usp models.
These models differ in ordering of elements in y,. In the VAR(1)-TSVysp gyr model
y1,, denotes the daily growth rate of the PLN/USD, and y;, is the daily growth rate
of the PLN/EUR. In the VAR(1)-TSVgygr ysp model the ordering of components in y,
is contrary to previous one. -

Table 1
Logs of Bayes factors in favour of VAR(1)-SJSV model

Model Number of latent processes of g;r;?leeiers Logip (Bsysyi) | Rank
VAR(1)-SJSV 3 18 0 1
VAR(1)-TSVEgR UsD 3 18 8.51 2
VAR(1)-TSVysp EUR 3 18 11.10 3
VAR(1)-JSV 2 15 19.60 4
VAR(1)-IDCC-SDF 1 18 32.00 5
VAR(1)-DCC-SDF 1 20 33.88 6
VAR(1)-SDF 1 12 50.20 7
VAR(1)-BMSV 2 14 158.51 8

Source: own calculations.

We see that for our data set the models with three latent processes describe
the time-varying conditional covariance matrix much better than the models with
one or two latent processes. The VAR(1)-SISV model wins our model comparison,
being about 8.5 orders of magnitude better than the VAR(1)-TSVgyr ysp model. The
VAR(1)-BMSV model with zero correlations is the worst (has the lowest marginal
data density). The decimal log of the Bayes factor of the VAR(1)-BMSV model relative
to the VAR(1)-SJSV model is 158.51. Assuming equal prior model probabilities, the
VAR(1)-SDF model (with the constant conditional correlations) is about 108 orders
of magnitude more probable a posterior than the VAR(1)-BMSV model, but about 18
orders of magnitude worse than the VAR(1)-IDCC-SDF model and about 50 orders
of magnitude worse than the VAR(1)-SJISV model. The results indicate that the data
strongly reject the assumption of zero or constant conditional correlation coefficient.
Of course, our model comparison relies on the prior distributions for the parameters
of the models, but these prior distributions are not very informative.

4.2. PORTFOLIO SELECTION WITH MSV MODELS

In this section we report the results of building the optimal portfolios using the
MSV models. We consider the hypothetical portfolios, which consist of two currencies:
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the US dollar and euro. We assume that there are no transaction costs and that
we may reallocate zloty to long as well as to short positions across the currencies.
Allocation decisions are made at time T based on the predictive distribution for vy
and Zr. for k = 1, ..., 60.

In Figure 2 we show the quantiles of the predictive distributions of the minimum
conditional variance portfolio wyy 1 7|7+s (the fraction of wealth invested in the US
dollar). If the medians of the marginal predictive distributions are treated as point
forecasts, in model with time-varying conditional correlation coefficient the optimum
weights to invest in the PLN/USD are negative, indicating the short sale of the US
dollar (the median of the marginal predictive distribution of wyy 1 7|7+5 is equal to
about -0.5). The short position on the US dollar is connected with corresponding long
position on the euro.

We see that the predictive distributions are very widely dispersed and fat-tailed, thus
leaving us with considerable uncertainty about the future returns of these portfolios.
Surprisingly, in the VAR(1)-MSV models with one latent process the minimum
conditional variance portfolios are estimated very precisely — the inter-quartile ranges
are relatively small. Note that the predictive distribution of wyy,1 7|7+s produced by
the VAR(1)-DCC-SDF model is located in areas of high predictive density obtained in
the best model (i.e. VAR(1)-SJSV).

p(W:LIV,IT\T+5|y’ SJSV) p(M}MV,lﬂTﬂ"y' TSVEURJ/SD) p(lvMV,lT\T+5|y’ JSV)
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Figure 2. Quantiles of the predictive distributions of the minimum conditional variance portfolios
(the fractions of wealth invested in the US dollar). The central black line represents the medians,
the grey lines represent the quantiles of order 0.05, 0.25, 0.75, 0.95, respectively

Source: own elaboration.
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Figure 3. Quantiles of the predictive distributions of the conditional standard deviation of the minimum
conditional variance portfolios. The central black line represents the medians, the grey lines represent
the quantiles of order 0.05, 0.25, 0.75, 0.95, respectively

Source: own elaboration.
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Figure 4. Quantiles of the predictive distributions of the minimum conditional variance portfolios with
the return equals at least 5% on annual base (the fraction of wealth invested in the US dollar).
The central black line represents the medians, the grey lines represent the quantiles of order 0.05, 0.25,
0.75, 0.95, respectively

Source: own elaboration.
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Figure 5. Quantiles of the predictive distributions of the conditional standard deviation of the minimum
conditional variance portfolio with the return equals at least 5% on annual base. The central black line
represents the medians, the grey lines represent the quantiles of order 0.05, 0.25, 0.75, 0.95, respectively

Source: own elaboration.

The predictive distributions related to the portfolio with bound on return are
more diffuse — the inter-quartile ranges are higher (see Figure 4 and 5). Comparing
the minimum conditional variance portfolio and the minimum conditional variance
portfolio with the return equals at least 5%, we can see that the distributions of the
forecasted value of w MVR',TIT + 5 and Vs rir+ 5 are more dispersed and have very thick

tails. Thus uncertainty connected with the optimal portfolio with return at least 5%
on annual base is huge. The quantiles of the conditional standard deviation of the
optimal portfolios (see Figure 3 and 5) indicate increasing volatility with the forecast
horizon.

Finally we use the medians of w VR’ 1717+ 5 1O construct hypothetical portfolios for

s=1,2,...,60. Let Wy = 10000 PLN be the initial wealth of the investor at time T
(on June 29, 2007). If we assume that there are no transaction costs and the investor

. T op
uses the median of the predictive distribution of w MVR',TIT+ 5 (denoted by w MV, 11T vy

to construct optimal portfolio, then the investor’s wealth at time T + s is given by:

_ op op
W WvR, 1L TT+ 5 (X7 /xl,T) + WMvR, 2,117 + s (xZ,T+s/x2,T)]’

s =1,2,...,60.

WMVR’;,T|T+ s
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In Figure 6, we present the plot of Wavks 7+ s fors =1, 2, ..., 60, and compare

them with a bank deposit with the interest rate equal to 4.7% on annual base (the quo-
tation of the 3-month Warsaw Interbank Offered Rate on June, 29 2007). Surprisingly,
the best results we obtained in the VAR(1)-JSV model — at a 2-month horizon the
average return of the optimal portfolios is equal to 0.098%, which represents annual
return of 24.58%. In the VAR(1) - TSV models the average return of the optimal
portfolios is equal to about 0.082% (i.e. 20.57% per annum), whereas in the VAR(1)-
DCC-SDF and VAR(1)-IDCC-SDF models we have 0.041% and 0.053%, respectively.
It is important to stress that the returns of the hypothetical investments are higher
than of the bank deposit, indicating good forecasting properties of the MSV models
with the time-varying conditional correlations. In VAR(1)-MSV model with zero or
constant conditional correlation the average return of the portfolio is negative (in
the VAR(1)-SDF and VAR(1)-BMSV models we obtained -0.001% and -0.019%, i.e.
-0.25% and -4.72% per annum, respectively). Note that the average return of equally
- weighted portfolio is equal to -0.047, i.e. -11.80% per annum.

10450

10800

10150

10000 -8

07-09-15

Figure 6. Wealth of the investor at time T + s (the optimal portfolio is constructed on the medians

of WMVR’;,T\TH)

Source: own elaboration.

5. CONCLUSIONS

The paper proposes methods for optimal asset allocation under stochastic volatility.
We apply the bivariate stochastic volatility models and the Bayesian approach to
portfolio selection problem when the investor minimizes risk. The Bayesian approach
leads to the predictive distributions of the returns and the conditional covariance matrix,
which were passed on to the optimization procedure — construct optimal portfolio.
The predictive distributions of the optimal portfolio are very spread and have heavy
tails. But our experience leads us to believe that the VAR(1)-MSV models with time-
varying conditional correlations are an appropriate tool for building the multi-period



54

Anna Pajor

optimal minimum conditional variance portfolio. The multi-period optimal portfolios
constructed in the VAR(1)-MSV models with time-varying conditional correlation offer
a higher return than the bank deposit.
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BAYESOWSKI WYBOR PORTFELA Z WYKORZYSTANIEM MODELI MSV
Streszczenie

W pracy poréwnano predyktywne wlasnosci wielowymiarowych modeli wariancji stochastycznej (ang.
Multivariate Stochastic models, MSV) w kontekscie budowy optymalnego portfela. Rozwazono modele dwu-
wymiarowe o réznej strukturze macierzy warunkowych kowariancji. Uwzgledniono specyfikacje procesu
MSV o zerowych, stalych oraz zmiennych warunkowych wspotczynnikach korelacji. Modele te wykorzystano
do konstrukeji wielookresowego portfela o minimalnym ryzyku (gdzie za miarg ryzyka przyjeto warunkowa
wariancj¢ portfela) oraz portfela o minimalnym ryzyku, ale z zadang przez inwestora dolng granicg stopy
zwrotu. Jako przyktad empiryczny przedstawiono sposéb konstrukcji portfela walutowego zlozonego ze
zlotowego kursu dolara amerykanskiego i euro.

Uzyskane wyniki wskazujg na ogromng przydatno$¢ modeli MSV o zmiennych warunkowych korela-
cjach w wyborze optymalnego portfela walutowego.

Stowa kluczowe: analiza portfelowa, wielowymiarowe procesy wariancji stochastycznej, wnioskowanie
bayesowskie

BAYESIAN PORTFOLIO SELECTION WITH MSV MODELS
Summary

In the paper we compare the predictive ability of discrete-time Multivariate Stochastic Volatility
(MSV) models to optimal portfolio choice. We consider MSV models, which differ in the structure of the
conditional covariance matrix (including the specifications with zero, constant and time-varying conditional
correlations). Next, we construct the optimal portfolio under the assumption that the asset returns are
described by the multivariate stochastic volatility models. We consider hypothetical portfolios, which consist
of two currencies that were the most important for the Polish economy: the US dollar and euro. In the
optimization process we use the predictive distributions of future returns and the predictive conditional
covariance matrix obtained from the MSV models.

Key words: Portfolio analysis, Multivariate Stochastic Volatility models, Bayesian analysis
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PANELOWE TESTY STACJONARNOSCI - MOZLIWOSCI I OGRANICZENIA

1. WSTEP

Coraz wicksza dostepno$¢ obszernych przekrojowo-czasowych baz danych zwrdcita
uwage ekonometrykéw oraz ekonomistéw zainteresowanych badaniami empirycznymi
na wykorzystanie metod wnioskowania na podstawie danych przekrojowo-czasowych,
obecnie popularnie zwanych panelowymi. Analogicznie jak w przypadku zastosowan
klasycznych metod analizy ekonometrycznej, po okresie intensywnego wykorzystywa-
nia modeli panelowych przy jawnym lub ukrytym zalozeniu stacjonarno$ci proceséw
podlegajacych analizie, ugruntowane zostalo przekonanie, ze dane panelowe nie sg
wolne od problemu braku stacjonarnos$ci szeregéw czasowych indywidualnych jednostek
wystepujacych w panelu. Z drugiej strony wskazuje sie na wnioskowanie o stacjonar-
nosci na podstawie badania szeregéw zestawionych w postaci panelu danych jako na
remedium udokumentowanej niskiej mocy jednowymiarowych testéw pierwiastka jed-
nostkowego (por. [21]). Poniewaz takze panelowe testy nie sg pozbawione ograniczen
i stabosci, na co zwracamy uwage w artykule, dla postawienia starannej diagnozy warto
poréwnaé wyniki badania stacjonarnos$ci z wykorzystaniem tak jednowymiarowych jak
i panelowych testéw pierwiastka jednostkowego.

Pierwsze testy panelowe autorstwa Levina i Lina, wzorowane na klasycznym juz dzi-
siaj teScie Dickeya-Fullera, powstaly na poczatku lat 90., poczatkujac rozwéj metod wnio-
skowania w przypadku niestacjonarnych modeli panelowych. Bardzo szybko wnioskowa-
nie o stacjonarnosci lub jej braku dla danych panelowych okazato sie przydatng metoda
empirycznej weryfikacji hipotez ekonomicznych, a w szczegdlnosci tzw. kontrowersji
ekonomicznych, do ktérych zaliczy¢ mozna hipoteze Parytetu Sily Nabywczej, dylemat
Feldsteina i Horioki, czy tez hipoteze konwergencji realnej krajow Unii Europejskie;j.

2. CHARAKTERYSTYKA PANELOWYCH TESTOW PIERWIASTKA JEDNOSTKOWEGO I STACJONARNOSCI

Okres rozkwitu zastosowan jednowymiarowych testow stacjonarnosci, a w szcze-
g6lnosci testu DF i ADF!, przypada na lata 80. XX wieku, a pierwsze panelowe testy

1 Poniewaz testy te zalicza si¢ juz obecnie do ,klasyki” ekonometrii, nie bedg w niniejszym artykule
omawiane. Szczegélowe oméwienie wraz z przyktadami zastosowan mozna w literaturze polsko - jezycznej
znalez¢ m.in. w podrecznikach i pracach: Charemza i Deadman [3], Osinska [25], Strzata [29], Syczewska
[34], Welfe [36].
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pierwiastka jednostkowego autorstwa Levina i Lina zostaly opublikowane w 1992 r.
Ogdblng wersje procesu generujacego dane panelowe, mozna zapisaé jako:

Yy =ttty O +e,i=12..Nt=12..T, (1)
gdzie: &, ~ 1id.(0,02). )

Model (1)-(2) pozwala na uwzglednienie zréznicowanych efektéw indywidualnych
(@;), indywidualnie zréznicowanego trendu liniowego (9;), heterogenicznego parametru
autoregresyjnego (p;) oraz efektéw czasowych (0;). W przypadku analiz stacjonarnosci,
przedmiotem badania jest parametr (p;).

Na podstawie przegladu literatury, do najczesciej stosowanych testéw stacjonar-
no$ci dla modeli panelowych mozna zaliczy¢ testy opracowane przez Levina i Lina
[17], [18], Ima, Pesarana i Shina [14], [15], Harrisa i Tzavalisa [13], Maddali i Wu
[21], Pedroniego z 1995 i 1997 roku oraz Hadri [12]. Pie¢ pierwszych testéw zaktada
brak stacjonarno$ci w hipotezie zerowej, a w alternatywnej stacjonarno$¢ wszystkich
czedci, lub tez, co najmniej jednego szeregu, w zalezno$ci od testu. Ogdlng postaé
hipotez mozna przedstawi¢ nastepujaco:

Hol(‘Pi - 1) =0, = 0;y, ~ I(1), )
Hy:(¢;— 1) = 0; = 0; y;, ~ 10). @

Levin i Lin [17] jako pierwsi przeprowadzili szeroko zakrojone badania nad wtas-
ciwosciami statystyk testow pierwiastka jednostkowego dla danych panelowych i zapro-
ponowali testy dla szczegétowych wersji modelu (1)-(2)2, wyrézniajac sze$é mozliwosci
- od prostego homogenicznego modelu panelowego poprzez model z heterogenicznym
przesunieciem3 do modelu zawierajgcego zaréwno zréznicowany efekt indywidualny
jak i indywidualny wspétczynnik trendu, ale zawsze przy zalozeniu homogenicznos$ci
parametru autoregresyjnego. Przy czym warto podkresli¢, ze zatozenie homogenicznosci
parametru autoregresyjnego wystepuje tak w hipotezie zerowej jak i alternatywne;j.
Ponadto testy LL92 zaktadaja homoskedastyczno$é, brak autokorelacji i jednoczesnej
korelacji sktadnikéw losowych. Szczegélowe postacie regresji pomocniczych testow
LL92 odpowiadajacych poszczegblnym wersjom modelu (1)-(2) przedstawiaja ponizej
zamieszczone formutly (5)-(10):

Model 1: Ay, =0y, 1+¢&; Hypo=0 (5)
Model 2: Ay, =0y, +a+e,; Hypo=0 (6)
Model 3: Ay, = oy, ta+td+e; Hyo=00=0 (7)

2 Oznaczane w tekécie jako LL92.
3 Inna stosowana nazwa to heterogeniczny dryf, co w efekcie oznacza zréznicowany efekt indywidualny.
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Model 4: Ay, =0y, 1T 0,+¢e; Hyo=0 (8)
Model 5: Ay, = oy, ta+e,; Hyo=0,e=0daVi 9)
Model 6: Ay, =0y, T a+0t+e; Hyo=0,0=0daVi (10)

Regresje pomocnicze w testach LL92 sg szacowane przy zastosowaniu tgcznej
estymacji rownan4 metodg MNK. Levin i Lin wykazali (por. [18]), ze inaczej niz w przy-
padku testéw pierwiastka jednostkowego dla indywidualnych szeregdéw czasowych,
testy panelowe majg asymptotyczny rozklad normalny. Dla modeli (1)-(4) statystyki
panelowego testu pierwiastka jednostkowego przy zalozeniu prawdziwo$ci hipotezy
zerowej maja rozktad N (0, 1):

TVNp = N(0,2) t,_,= N(0,1). (11)

Dla modelu 5, podstawg wyznaczenia wlasnos$ci asymptotycznych statystyki jest
przyjecie zalozenia, ze przy N = o i T = o, szybko$¢ zdazania T do nieskonczonosci
jest wicksza, tak ze v'N /T = 0. Asymptotyczne rozklady statystyki testu przedstawiaja
formuty:

TVNp + 3V/N = N(0,10,2) v1.25¢,_,+ V/1.875N = N(O,%) (12)

0=0

W opracowaniu z 1993 r., Levin i Lin zaproponowali testy> pierwiastka jednost-
kowego, w ktérych uchylili zalozenie o homoskedastycznosci i braku autokorelacji
sktadnika losowego ¢;;, pozostawiajgc zalozenie o braku jednoczesnej korelacji zaktécen
losowych. Analizujac rozktady asymptotyczne stwierdzili, ze przy wlaczeniu odpowied-
niej liczby opéznien (analogicznie do testu ADF), statystyki zaproponowanych testéw
majg takie same rozktady asymptotyczne jak testy bez rozszerzenia. W celu wyelimi-
nowania zagregowanych efektéw, na wstepnym etapie przeprowadza sie transformacje
analizowanych szeregéw do postaci odchylen od $rednich grupowych, a nastepnie
stosuje test ADF do indywidualnych szeregéw przeprowadzajac jednocze$nie normali-
zacje reszt®. Po oszacowaniu stosunku dtugookresowych do krétkookresowych odchylen
standardowych dla kazdego szeregu, a nastepnie warto$ci $redniej tego ilorazu dla
catego panelu, wyznacza sie statystyke testu dla panelu danych (t;). ktérej rozktad
po zastosowaniu odpowiedniej normalizacji jest asymptotycznie zbiezny do N (0, 1).
Warto$ci krytyczne oraz oszacowania wspoétczynnikéw stosowanych przy normalizacji
sg zawarte w publikacji Levina i Lina z 1993 roku.

Podstawowa wadg testéw LL92 oraz LL93 jest restrykcyjno$¢ hipotez, polegajaca
na zalozeniu homogenicznosci parametru autoregresyjnego p tak w hipotezie zerowej
jak i alternatywnej oraz na nie uwzglednieniu jednoczesnych korelacji. Warto zauwazy¢,
ze hipotezy zerowa oraz alternatywna w testach LL sg nastepujace:

4 Ang. pooled regression.
5 Oznaczane jako LL93.
6 Testy LL93 sa oméwione szczegdtowo w [31].
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Hyo=0,=..=py=0=0 H;:opp=0,=..=py=p0<0. (13)

Dlatego tez, testy te okresla sie jako typu ,wszystko albo nic”. Podczas gdy sfor-
mutowanie hipotezy zerowej znajduje sensowne zastosowanie np. przy testowaniu
konwergencji gospodarczej — implikujac stwierdzenie, ze zadna z badanych gospodarek
nie podlega konwergencji, stwierdzenie implikowane przez hipoteze alternatywna jest
zbyt restrykcyjne, gdyz zaklada, ze wszystkie gospodarki podlegajg procesowi konwer-
gencji w tym samym tempie. W przypadku zastosowania testow LL do weryfikacji
hipotezy Parytetu Sily Nabywczej?, poprzez badanie stacjonarnosci kursu wymiany,
Hy implikuje, ze zaden z kurséw nie spelnia zatozen dlugookresowej PPP, a Hy — ze
tempo zbiezno$ci do dtugookresowego PPP jest takie same dla wszystkich analizowa-
nych kursé6w walut.

Z drugiej strony testy LL nalezg do najczesciej wykorzystywanych, gtéwnie z tego
wzgledu, ze po pierwsze byly pierwszymi testami pierwiastka jednostkowego dla paneli
danych, autorzy szczegétowo zbadali ich wlasnosci asymptotyczne, co zostato ostatecz-
nie opublikowane przez Levina, Lina i Chu w Journal of Econometrics w 2002 roku,
oraz tatwe w zastosowaniu, gdyz oprogramowane przez Chianga i Kao jako procedura
NPT 1.2 (por. [4]) programu GAUSS, a takze dostepne np. w pakiecie STATA.

Testami o bardzo podobnej konstrukcji sg zaproponowane przez Quaha (por. [26])3
oraz Harrisa i Tzavalisa [13]°.

W tescie zaproponowanym przez Harrisa i Tzavalisa, statystyka panelowego testu
pierwiastka jednostkowego jest wyznaczona na podstawie znormalizowanego oszaco-
wania parametru autoregresyjnego modelu typu (1), (5) i (6) Levina i Lina. Autorzy
stosujg trzy metody estymacji tgcznej: LSP - Least Squares Pooled, LSDV - Least
Squares Dummy Variable oraz LSDVT - Least Squares Dummy Variable with Trend.
Przy zastosowaniu testéw HT mozliwe jest wnioskowanie o stacjonarnosci szeregéw,
tworzacych panel danych na podstawie trzech wersji modelu generujacego dane od
najprostszego homogenicznego modelu panelowego (model 1 — LL) poprzez model
zawierajgcy heterogeniczny wyraz wolny (heterogeniczny efekt indywidualny) (model 5
- LL) do modelu zawierajacego heterogeniczny wyraz wolny oraz indywidualnie zréz-
nicowany trend (model 6 — LL). Podstawowg réznicg testow HT w stosunku do LL
jest odmienna posta¢ sprawdzianu testul0 oraz fakt opracowania wtasnosci asympto-
tycznych dla ustalonego T, przy zalozeniu, ze N = .

Odmiennym w swojej konstrukgji jest test zaproponowany przez Ima, Pesarana
i Shina ([14], [15])!!. Zasadnicza odmienno$¢ testu IPS w relacji do testow LL polega
na rozluznieniu zalozenia, ze p; = pr = ... = py = p w hipotezie alternatywnej, czyli
przyjecie heterogenicznego parametru autoregresyjnego, co prowadzi do sformutowa-

7 Ang. Purchasing Power Parity, popularnie PPP.

8 Test Quaha nie bedzie analizowany, gdyz bardzo rzadko jest wykorzystywany w badaniach empi-
rycznych.

9 Por. [13], [2].

10 Sprawdzian testu HT jest wyznaczony jako znormalizowane oszacowanie parametru regresyjnego,
podczas gdy statystyki proponowane przez LL sg wyznaczane jako znormalizowany iloraz ,t”.

11 Test ten zostal po raz pierwszy opisany w Discussion Paper z 1997 roku, a nastepnie w Journal of
Econometrics w 2003 r., oznaczany w dalszej czesci artykutu jako IPS.
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nia regresji pomocniczej, analogicznej do modelu 5 w tescie LL, lecz uwzgledniajacej
heterogeniczny parametr autoregresyjny p;. Regresja pomocnicza testu IPS przyjmuje
postac:

Ay, = 0yi,—1 T e +e&; Hypo = 0daVi (14)
Hipoteza alternatywna w tescie IPS jest sformutowana jako:
Hy:9,<0;i=12,..mo=0i=m+ 1,m+ 2,...,N. (15)

Odmiennie do procedury LL, wykorzystujacej podejScie panelowe, czyli taczng
estymacje réwnan, test IPS polega na zastosowaniu testéw pierwiastka jednostkowego
do kazdej z jednostek panelu osobno. Oznaczajac indywidualne statystyki pierwiastka
jednostkowego przez t; 7, T - liczba obserwacji, i = 1, 2, ..., N liczba jednostek w panelu,
a przez ty 1 — statystyke panelowg oraz przyjmujac, ze E (t; 1) = u, V (t; 1) = 02, mozemy
zapisaé:

Iyr — U S
Ai = «/ﬁw = N(O’ 1)’ gdZie tN,T = % Zti;T' (16)

i=1

Oszacowania u oraz o wyznaczone na podstawie symulacji Monte Carlo sg zawarte
w tablicach (T. 3 i 4) publikacji Ima, Pesarana i Shina [14], [15]. W procedurze testu
IPS zawarte jest zalozenie, ze T - liczba obserwacji jest taka sama dla wszystkich
jednostek panelu, a takze, ze E (t;7) = u, V(t; 1) = 02 przyjmujg takg samg wartos¢
dla Vi.

Ze wzgledu na konstrukcje hipotezy alternatywnej, odrzucenie hipotezy zerowej
na rzecz H, nie oznacza, ze w panelu nie wystepuje pierwiastek jednostkowy, lecz ze
hipoteza zerowa zostala odrzucona dla cze$ci jednostek, a dokladniej rzecz ujmujac,
dla co najmniej jednego indywidualnego szeregu czasowego w panelu danych.

Im, Pesaran i Shin zaproponowali réwniez dwie wersje testu w przypadku auto-
korelacji sktadnika zaklécajacego ¢;;, analogiczne do opisanego powyzej, polegajace
na wyznaczeniu $redniej indywidualnych testow ADE W pierwszej z zaproponowa-
nych wersji testu (7, ) zaklada si¢ wystgpowanie takiej samej liczby rozszerzen dla
panelu danych. W drugiej wersji, istnieje mozliwo$¢ zréznicowania ilosci rozszerzen
(p)), a wyrazenia E (t; 7) oraz V(t; 1) zostaja zastapione przez odpowiednio obliczone
$rednie grupowe, ktérych warto$ci wyznaczone na podstawie symulacji Monte Carlo,
dla wybranych wartosci (p;) oznaczone jako E (¢; 1, p;) oraz V(t; 1, p;) s3 zamieszczone
w artykule Ima, Pesarana i Shina z 2003 roku. Powoduje to jednak nadal koniecz-
no$¢ ograniczenia sie do identycznej dtugosci rozszerzen w kazdym z indywidualnych
testow ADF!2 dla grupy badanych jednostek. Posta¢ drugiej wersji testu IPS, czyli
standaryzowana statystyka LR, jest wyznaczona jako $rednia warto$¢ statystyk LR;
indywidualnych regresji pomocniczych typu ADF, czyli jako:

12 Por. [21].
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(I:RT _ E(LRT)
JVar(iRy) (17

gdzie E (LRy) oraz Var (LR7)!3 oznaczaja wartosci asymptotyczne — wartosci oczekiwa-
nej i wariancji Sredniej grupowej statystyki LR;. Przy prawdziwosci hipotezy zerowe;j,
obydwie statystyki 7, oraz LR, majg standaryzowany rozklad normalny dla N - o
i T » o oraz przy zatozeniu, ze N/T - 0.

Do zalet testu IPS nalezy zaliczy¢ tak jego dostepno$é (oprogramowanie) jak i do-
stepno$¢ wartosci krytycznych testu. Wady pierwszej z wersji wynikaja z jej konstrukeji,
gdyz statystyka ty 7 testu IPS jest $rednig arytmetyczng indywidualnych statystyk testu
DF i/lub ADF poszczegélnych jednostek panelu, a zalozenie, ze liczba obserwacji (T)
jest taka sama dla wszystkich jednostek panelu, a takze, ze E (t;7) = u, V(t; 1) = 02
przyjmujg taka samg warto$¢ dla Vi, powoduje, ze mozna go stosowacé tylko do zbi-
lansowanych paneli.

Maddala i Wu w artykule z 1999 r. zauwazyli, ze test IPS w swojej istocie polega
na weryfikacji istotno$ci wynikéw N niezaleznych indywidualnych testéw, zwracajac
jednoczes$nie uwage, ze na temat takiego podejscia, czyli wnioskowania na podstawie
pewnej iloSci niezaleznych testéw istnieje bardzo bogata literatura, datujaca sie juz na
lata 30. XX wieku. (por. [21], s. 636). Wiekszo$¢ znanych procedur polega na odpo-
wiednim lgczeniu prawdopodobienstw empirycznych (ang. p-values). W przypadku,
gdy statystyki testu sg ciagle, poziomy istotnosci x;, (i = 1, 2, ..., N) sa niezaleznymi
zmiennymi, a wyrazenie -2 log, 7; ma rozktad 2 (2). Bioragc pod uwage wlasciwosé
addytywnosci zmiennych o rozktadzie 2, mozna zauwazy¢, ze suma logarytméw praw-

A= VN

dopodobienstw empirycznych y = —2 ZIN: \log, 7, indywidualnych testéw bedzie miata
rozktad y2 (2N) - co stanowi istote testu Fishera, znanego od 1932 r. W konsekwen-
cji, Maddala i Wu zaproponowali stosowanie testu Fishera do badania wystepowania
pierwiastkéw jednostkowych w panelu danych. W literaturze jest on czesto okreslany
jako test Maddali i Wu (MW). Do zalet testu MW w poréwnaniu z IPS nalezy zaliczy¢
mozliwo$¢é jego stosowania do niezbilansowanych paneli danych, a w przypadku sto-
sowania ADF mozliwo$¢ optymalizacji liczby wprowadzonych opéznieni (augmentaciji),
czego czeSciowo pozbawiony jest test IPS. Do wad - konieczno$é wyznaczenia indy-
widualnych wartosci prawdopodobienstwa empirycznego na podstawie symulacji. Inng
zaletg testu Fishera jest mozliwo$¢ jego stosowania jako testu panelowego, w ktérym
dla poszczegélnych jednostek mozemy zastosowaé dowolny ze znanych testéw pier-
wiastka jednostkowego czy tez stacjonarnoSci (por. [21], s. 636).

Odmiennego rodzaju testem jest zaproponowany przez Hadril4 [12], w ktérym
w hipotezie zerowej zakltada sie stacjonarno$¢, a w alternatywnej jej brak. Test H jest
uogdélnieniem testu KPSS [16] dla danych panelowych. Proces generujagcy dane moze
zawieraé przesuniecie i/lub trend deterministyczny. Wyr6znia sie trzy wersje testu,
w zalezno$ci od przyjetych zatozen, co do struktury stochastycznej procesu generujg-
cego dane panelowe: H-A - przy zaloZeniu homogenicznosci sktadnikéw zaklécajacych

13 Wartoéci asymptotyczne sg podane w artykule [15].
14 Oznaczany w dalszej czesci jako H.



62 Krystyna Strzala

w panelu, H-B - dopuszczajacy heterogenicznosé!d sktadnikow zaktocajacych poszceze-
gblnych jednostek panelu; H-C - przy zalozeniu autokorelacji zaktécen poszczegélnych
jednostek panelu. Proces generujacy dane w tescie H, mozna przedstawié nastepujaco:

Vi =Ty T &, (18A)
Vi = 1y T Bt + it (18B)
Vi = Ty T Uy, (18C)

gdzie: y;; — analizowane szeregi czasowe, r;; — proces bladzenia losowego, &;; 1 uj;
— sktadniki zakt6cajace o indywidualnych niezaleznych rozktadach normalnych dla
i=1,2,..,Norazt = 1,2, .., Tz E(e) = 02> 0,E(e,) = E(1;,) = 0.E(12) = 0% = 0.
Warto$ci poczatkowe r;g sa traktowane jako stale i odgrywaja role heterogenicznego
efektu indywidualnego. Model (18B) zawiera oprocz efektu indywidualnego takze
zréznicowany indywidualnie trend. Hipoteza zerowa, zakladajgca stacjonarnosé jest
postaci HO:o‘i = 0. Poniewaz z zalozenia g, ~ iid. ~ N(O,o‘i), dlai=1,2,...N
t=1,2,.., T, to przy prawdziwoSci hipotezy zerowej y;; jest procesem stacjonarnym
wokot statej (przesuniecia) w modelu (18A) oraz stacjonarnym wokét trendu w modelu
(18B). Szczegbtowe postacie hipotez sg nastepujgce:

Hy:A=0 Hg:A>0 A= (19)

mo‘t\.; ‘ zzqm

Statystyka stosowana do weryfikacji hipotez jest typu LM!6 i jednocze$nie LBI!7

dla hipotezy Hy : 4 = 0. Oznaczajgc reszty regresji pomocniczej (18A) oraz (18B) przez

&;, przy zalozeniu homogenicznosci skladnikéw zaklécajacych w panelu danych, jed-
nostronna statystyka typu LM jest okreslona jako:

1 T
1 & 2Lur=1"it
M=y (T . ) (20)

t
gdzie Sj; oznacza cz¢$ciowg sumg reszt: S, Zau,, a 62 jest zgodnym estymatorem
i=
02 przy zalozeniu prawdziwosci Hy, na przyklad postaci!8:
T

N
Z A 1)

z—lt—l

15 W nomenklaturze stosowanej przez Hadri, heterogenicznosé¢ dlai = 1, 2, ..., N oznacza, ze wariancje
indywidualnych zaklécen mogg by¢ zréznicowane.

16 LM - skrét od ang. Lagrange multiplier.

17 LBI - skrét od ang. locally best invariant.

18 Dla prob skoniczonych proponuje sie wlaczenie korekty ze wzgledu na stopnie swobody.
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Do wyprowadzenia wlasciwo$ci asymptotycznych testu H, zaklada si¢ zbieznosé
sekwencyjng: przy T = © — N - ». Zalozenie to jest uzasadnione dla paneli danych,
w ktérych wymiar czasowy jest znacznie wiekszy od liczby jednostek w panelu
(T > N).

Sprawdziany testu dla modeli (18A) i (18B), oznaczane jako Zj; oraz Z; przy
prawdziwo$ci Hy majg asymptotyczny rozklad normalny:

IN(L, — &) VN(LM, — &)
Zy=——@ =2 NODZ =——pmg T =NO) @)
J T
gdzie fj,f?, oraz &£,8 oznaczajg warto$¢ oczekiwang i wariancj¢ odpowiednio
zdefiniowanych zmiennych losowych, a oszacowania (1, = ¢, = %;KZ =& = 4L5,

K=& = %; K, =8 = % sa podane w artykule Hadri [12].

Sprawdzian testu dla modelu (18A) oraz (18B) mozna latwo rozszerzy¢ na pro-
ces generujacy dane w przypadku, ktérego rozluzniamy zalozenie o homogenicznosci
zaktocen. Wersja H-B testu Hadri wymaga wprowadzenia w zapisie (20) indywidual-
nych (heterogenicznych) wariancji sktadnikéw zaktécajacych poszczegélnych jednostek
panelu, czyli wprowadzenia 67 ; w mianowniku formuty (20) w miejsce 62. Inng moz-
liwos$cia, prowadzaca do wersji H-C jest rozluznienie zalozenia, ze indywidualne sktad-
niki losowe sg ¢, ~ i.i.d.N(O,o“g), dla V¢, czyli dopuszczenie mozliwosci, ze sktadniki
zakldcajace podlegaja autokorelacji, ale nie sg jednoczesnie skorelowane. Uwzglednienie
autokorelacji indywidualnych sktadnikéw zaktécajacych wymaga zastapienia 02 przez
dtugookresowg wariancje zdefiniowang jako:

0= 2 limT !(s3). (23)

Jako zgodny estymator dlugookresowej wariancji mozna zastosowaé np. estymator
zaproponowany przez Neweya i Westa (por. [12], s. 155). Do zalet testu Hadri mozna
zaliczy¢ fakt wyprowadzenia momentéw rozktadu asymptotycznego w sposéb anali-
tyczny, a nie na podstawie symulacji.

3. ROZMIAR I MOC PANELOWYCH TESTOW PIERWIASTKA JEDNOSTKOWEGO I STACJONARNOSCI

Biorac pod uwage, ze coraz czesciej wskazuje sie na wnioskowanie o stacjonar-
nosci na podstawie badania szeregéw zestawionych w postaci panelu danych jako
na remedium udokumentowanej niskiej mocy jednowymiarowych testéw pierwiastka
jednostkowego (por. [21], s. 631), bardzo waznym zagadnieniem jest kwestia rozmiaru
i mocy panelowych testéw pierwiastka jednostkowego.

Wigkszo$¢ autoréw testéw pierwiastka jednostkowego i stacjonarnosci publikuje
jednocze$nie wyniki analiz wlasciwo$ci asymptotycznych rozktadéw testéw oraz wyniki
analiz zachowania testéw w skoficzonych prébach, czyli ich rozmiaru i mocy.
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Harris i Tzavalis [13] na podstawie przeprowadzonych symulacji Monte Carlo (5000
replikacji) pokazujg, ze dla duzych wartosci N w stosunku do T (lub tez odpowiednio
duzych warto$ci N) empiryczny rozmiar testu jest bardzo bliski wartosci teoretycznej
0,05. Natomiast w przypadku matych wartoéci N i wzglednie duzych warto$ci 7,
rozklad empiryczny statystyki testu jest zblizony do rozktadu zaprezentowanego przez
Dickeya i Fullera. Natomiast dla matych warto$ci N i T nastepuje wyraZne pogorszenie
wlasciwosci testu i prawdopodobienstwo empiryczne wzrasta do 0,13 w przypadku
zastosowania LSP, do 0,09 dla LSDV oraz do 0,06 dla LSDVT. Zgodnie z zalozeniami
i przewidywaniami, moc testu wzrasta monotonicznie wraz ze wzrostem N i 7. We
wszystkich trzech rozpatrywanych przypadkach dla wartosci N > 100 moc testu jest
bliska wartosci maksymalnej nawet dla bardzo matych wartosci 7. Moc testu poprawia
sie szybciej wraz ze wzrostem T dla danego N, niz wraz ze wzrostem N dla danego
T. Autorzy zauwazyli réwniez, Ze moc testu osigga swoja warto$¢ maksymalng dla T
znacznie mniejszego niz w przypadku indywidualnego testu DE, a jednocze$nie wzrasta
monotonicznie wraz ze wzrostem T i N. Ponadto wart odnotowania jest fakt, ze przy
zalozeniu, ze T wzrasta asymptotycznie do nieskoficzonoSci, moc testu jest znacznie
gorsza w malych prébach.

W przypadku testu Hadri rozmiar testu zalezy tak od T jak i N. Wlasciwosci
testu dla skoniczonych préb autor (por. [12], s. 156-157) badat na podstawie symulacji
Monte Carlo, stosujgc 20 tys. replikacji. Empiryczny rozmiar testu dla modelu (18A)
jest bardzo bliski wartosci teoretycznej 0,05 dla préb, w ktérych wymiar czasowy
T > 10. Na przyktad dla T = 15 oraz N = 15, prawdopodobiefistwo empiryczne odrzu-
cenia hipotezy prawdziwej jest réwne 0,0475. Wraz ze wzrostem T i N test staje si¢
coraz bardziej precyzyjny w odniesieniu do rozmiaru, ale nie w spos6b monotoniczny.
Natomiast moc testu ro$nie wraz ze wzrostem 7T lub N oraz dla wzrastajacych wartosci
T i N jednocze$nie. W przypadku procesu generujacego dane opisanego przez model
(18B) test osigga wlaSciwy rozmiar dla T'> 25. Dla 4 = o‘i/o‘i) > 0,01 moc testu
ro$nie monotonicznie wraz ze wzrostem T lub N, oraz dla wzrastajacych wartosci T
i N jednoczes$nie.

Do jednego z pierwszych niezaleznych poréwnan rozmiaru i mocy panelowych
testow pierwiastka jednostkowego nalezy zaliczy¢ artykutl Maddali i Wu [21]. Autorzy
poréwnujg rozmiar i moc testéw LL, IPS i zaproponowanego w tymze artykule zasto-
sowania testu Fishera.

Poréwnania mocy testu LL i IPS dokonali réwniez Im, Pesaran i Shin, ale Maddala
i Wu podkreslajg, ze zaprezentowane przez nich poréwnanie nie jest wiarygodne, gdyz
testy LL i IPS nie sg bezposrednio poréwnywalne pod wzgledem mocy, gdyz hipotezy
alternatywne w testach Levina i Lina oraz Ima, Pesarana i Shina sie réznig. Maddala
i Wu réwniez poréwnuja rozmiar i moc testow LL, IPS i Fishera, ale z zastrzeze-
niem wzmiankowanym powyzej. Podstawowa r6znica pomiedzy przeprowadzonymi
przez Maddale i Wu a Ima, Pesarana i Shina eksperymentami Monte Carlo (100 tys.
replikacji), polega na zalozeniu przez MW mozliwosci wystepowania jednoczesnych
korelacji sktadnikéw zaktécajacych w procesie generujgcym obserwacje. Autorzy rozwa-
zaja N = 10, 25, 50, 100 oraz T = 10, 25, 50, 100. Najwazniejsze wnioski wynikajace
z przeprowadzonych symulacji oraz wyznaczenia empirycznych rozmiaréw poréwny-
wanych testéw sa nastepujace:
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— wyniki testéw LL sg najgorsze w zakresie rozmiaru testul® — zgodnie z przewi-
dywaniami, ale z zastrzezeniem wzmiankowanym powyzej, ze nie do konca wlasciwym
jest porownywanie testéw LL z IPS i Fishera ze wzgledu na réznice w sformulowaniu
hipotez alternatywnych;

—dla T=501 100 oraz N = 50 i 100 test Fishera dominuje nad IPS w tym sen-
sie, ze charakteryzuje sie¢ mniejszymi odchyleniami od zalozonego poziomu istotnosci
przy poréwnywalnej mocy testéw tak dla DGP z przesunieciem jak i z przesunieciem
i trendem.

Autorzy zwracaja jednocze$nie uwage, ze niedoszacowanie liczby op6Znien (rzedu
AR(p)) w regresji pomocniczej testu ADF ma istotny wplyw na rozmiar testéw, potwier-
dzajac jednocze$nie wezeSniejsze spostrzezenia Ima, Pesarana i Shina. Przeszacowanie
rzedu autoregresji fagodzi problem odchylenia rozmiaru dla wszystkich analizowanych
testow (LL, IPS, Fishera) jednakze kosztem zmniejszenia ich mocy.

W kolejnym eksperymencie Maddala i Wu poréwnujg rozmiar i moc testéw LL,
IPS i Fishera dla panelu danych (N = 25, T = 25) zawierajacego stacjonarne i niesta-
cjonarne szeregi, zwiekszajac liczbe szeregéw stacjonarnych od 1 do 2, 4, 8, 101 12.
Whnioski sg nastepujace:

— test Fishera ma najwicksza moc we wszystkich rozpatrywanych przypadkach,

- relatywna przewaga testu Fishera ro$nie wraz ze wzrostem liczby szeregéw
stacjonarnych,

— przy braku jednoczesnych korelacji sktadnikéw zaktécajacych moc IPS jest wiek-
sza od testu Fishera,

- wystgpienie heteroskedastycznosci i autokorelacji sktadnikow zaklécajacych nie
powoduje powaznych zaklécen rozmiaru i mocy testéw,

- w przypadku wystgpienia jednoczesnych korelacji sktadnikéw zaklécajacych (mie-
dzy obserwacjami i/lub jednostkami w panelu) wystepuja powazne zaburzenia rozmiaru
i mocy wszystkich rozpatrywanych testéw, przy czym dla duzego T w poréwnaniu z N
odchylenie rozmiaru testu Fishera jest stosunkowo mate.

Innym istotnym opracowaniem poruszajacym zagadnienia rozmiaru i mocy pane-
lowych testéw pierwiastka jednostkowego jest artykut Straussa i Yigita z 2003 r. {[28]),
koncentrujacy sie na wskazaniu konsekwencji wystepowania jednoczesnych korelacji
sktadnikéw zakt6cajacych procesu generujgcego obserwacje. W takim przypadku Im,
Pesaran i Shin zalecajg przeksztalcenie danych do postaci odchylen od $redniej gru-
powej. Autorzy na podstawie przeprowadzonych symulacji Monte Carlo (5000) dla
jednoczesnie skorelowanych N (N = 10, 25, 50, 100) szeregéw czasowych (T = 50)
wyznaczyli odchylenie rozmiaru testu IPS oraz dostosowane do empirycznego roz-
miaru warto$ci krytyczne dla jednakowych (homogenicznych) oraz zréznicowanych
(heterogenicznych) wspétczynnikéw korelacji. Przeprowadzili poréwnanie mocy testow
dla heterogenicznych wspétczynnikéw korelacji. Wyniki przeprowadzonych symulacji
wskazuja, ze zaréwno zwickszenie skorelowania jak niejednorodnosci wspétczynnikéw
korelacji powoduje zwiekszenie odchyleni empirycznego rozmiaru testu od jego teore-

19 Autorzy zwracaja uwage na to, ze poréwnanie mocy testow nie sa uprawnione, jako ze wystepuja
duze réznice w zakresie rozmiaru, a nie dokonano wyznaczenia mocy testu dostosowanej do jego empi-
rycznego rozmiaru.
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tycznego poziomu oraz znaczace podwyzszenie wartoSci krytycznych (co do modutu).
Co wiecej Autorzy stwierdzili, ze odchylenia rozmiaru rosng wraz ze wzrostem liczby
jednostek w panelu (N). Prowadzi to do stwierdzenia, ze przeksztalcenie danych do
postaci odchylen od $redniej grupowej, zalecane przez Ima, Pesarana i Shina nie elimi-
nuje odchylen rozmiaru testu, jezeli mamy do czynienia z heterogenicznymi korelacjami
procesu generujgcego obserwacje panelowe, co moze w konsekwencji prowadzi¢ do
niewlasciwego wnioskowania w badaniach empirycznych. Warto przy tym przytoczyé
za Straussem i Yigitem, ze bardzo czesto wykorzystywane w badaniach empirycznych
zbiory danych: konwergencja — Maddison, PPP — dane IFS, czy tez zbiér BLS charak-
teryzuja sie niejednorodnymi wspolczynnikami korelacji o zmiennosci pomiedzy 0,55
a 0,65. Na podstawie przeprowadzonych badan Autorzy stwierdzaja, ze w przypadku
danych Maddisona oraz IFS, zastosowanie testu IPS do danych w postaci odchylen
od $rednich grupowych pozwala na odrzucenie hipotezy zerowej na poziomie istot-
nosci a = 0,01, podczas gdy zastosowanie wartosci krytycznych wyznaczonych przy
zatozeniu niejednorodnych korelacji nie pozwala na jej odrzucenie nawet na poziomie
a =0,10.

A co jeszcze wazniejsze i bardziej niebezpieczne, z badan Straussa i Yigita wynika,
ze w takim przypadku moc testu IPS nie roénie wraz ze wzrostem v'N, a wigksze
panele charakteryzuja sie wiekszym odchyleniem empirycznego rozmiaru testu od
poziomu teoretycznego.

4. PRZYKEADY WNIOSKOWANIA Z WYKORZYSTANIEM PANELOWYCH TESTOW STACJONARNOSCI

Jednym z pierwszych i nadal najczestszych obszaréw wykorzystania panelowych
testow pierwiastka jednostkowego i stacjonarnosci jest weryfikacja hipotezy Parytetu
Sity Nabyweczej, ktérg mozna okresli¢ jako jedna z najstarszych i nadal wzbudzajacych
kontrowersje hipotez ekonomicznych. W swojej najbardziej znanej postaci pochodzi od
sformutowania Cassela z 1916 r. Kontrowersje wokot PPP biorg sie m.in. z faktu, ze
badania empiryczne z wykorzystaniem catego dostepnego arsenatu podej$é i technik
ekonometrycznych ostatnich 40 lat dostarczajg niejednoznacznych wynik6w29, Innym,
cieszacym sie duzym zainteresowaniem obszarem badan ostatnich lat jest weryfikacja
jednej z nowszych kontrowersyjnych hipotez, ktéra doczekala sie juz okreslenia ,tami-
gtowka”, ,paradoks”, czy tez dylemat Feldsteina — Horioki.

W przypadku weryfikacji hipotezy PPP, wczesne zastosowania testow integracji
typu ADF, analiz kointegracji relacji PPP, jak tez procedury Johansena w wigkszo$ci
wskazywaly na konieczno$é¢ odrzucenia dlugookresowego PPP, szczegdlnie dla okresu
plynnych kurséw walutowych. Jednym z probleméw podnoszonych juz na tym eta-
pie byla niska moc testéw pierwiastka jednostkowego. Jako remedium juz w drugiej
polowie lat 90. XX wieku, cze$¢ badaczy zaczeta stosowaé wczesne panelowe testy
pierwiastka jednostkowego autorstwa Levina i Lina [18] do weryfikacji hipotezy PPP,
uzyskujac najczeSciej potwierdzenie jej prawdziwosci. Do prac charakteryzujacych

20 Najszerszy przeglad wynikéw empirycznych oraz postaci hipotezy PPP znalezé mozna w publikaciji
[27], w jezyku polskim m.in. w [25], [30], [34].
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ten nurt wykorzystania panelowych testéw pierwiastka jednostkowego nalezy zaliczy¢
artykuly i opracowania MacDonalda [20], Oha [24], czy tez Wu [37]. Ujmujac chro-
nologicznie, nastepng z publikacji jest artykut autorstwa Coakleya i Fuertes z 1997 r.,
[5] w ktérym autorzy omawiaja wyniki weryfikacji hipotezy PPP dla panelu ztoZzonego
z 11 krajéw, wykorzystujac test IPS do miesiecznych szeregéw czasowych realnego
kursu wymiany, zdefiniowanego jako:

m,=s—p+ Pf, (24)

gdzie: s; oznacza logarytm nominalnego kursu wymiany, wyrazonego jako ilo$¢ jedno-
stek waluty krajowej na 1 USS$, a p; i p; oznaczajg odpowiednio logarytmy wybranej
miary poziomu cen krajowych i zagranicznych (USA). W literaturze przedmiotu stosuje
si¢ réwniez alternatywng interpretacje rownania (22) w postaci odchylen od PPP21,
co mozna przedstawié jako:

s, = a+Bp,+ B + 1, (25)

gdzie u; oznacza skladnik biato-szumowy.

Czesto stosowang procedurg badawcza jest wykorzystanie podejScia Engle’a
i Grangera, czyli np. zastosowanie testu ADF, czy tez Phillipsa-Perrona do zbadania
stacjonarnosci reszt relacji (25). Mozna réwniez zastosowaé procedure Johansena do
zbadania, czy wystepuje kointegracja s;, p;, p;, w przypadku badania silnej wersji PPP
uzupelniona o warunek zakladajacy jednoczesne wystepowanie symetrii i proporcjo-
nalnosci, czyli 1 = -8, = 122,

Weryfikacje hipotezy PPP, wspomniani autorzy — Coakley i Fuertes przeprowa-
dzili na podstawie procedury Johansena, oraz procedury Engle’a i Grangera przy
wykorzystaniu szeregu klasycznych indywidualnych testéw pierwiastka jednostkowego
oraz panelowego testu zaproponowanego przez Ima, Pesarana i Shina. Dla panelu
krajéw (i = 1, 2, ..., N) réwnanie pomocnicze testu ADF bez trendu dla realnego kursu
wymiany, mozna zapisaé jako:

1

Pi
Asy=a;+ B, + 2v;Asi,—;+v, =12,..T). (26)
j=1

Baza danych obejmowata 11 krajow (G10+Szwajcari¢), a miesieczne szeregi
czasowe nominalnego kursu wymiany oraz wskaznikéw cen WPI i CPI dotyczyly
okresu lipiec 1973 do czerwca 1996, co stanowito tgcznie 276 obserwacji dla kazdej
ze zmiennych. Zgodnie z przewidywaniami, zastosowanie indywidualnego testu ADF
nie pozwolito na odrzucenie hipotezy zerowej o wystepowaniu pierwiastka jednost-
kowego dla wszystkich proceséw generujacych dane z wyjatkiem WPI dla UK na
5% poziomie istotno$ci. Zastosowanie testu ADF jak tez Phillipsa-Perrona zgodnie

21 Oméwienie typowych relacji stosowanych do weryfikacji PPP, znalez¢ mozna m.in. w [30], [34].
22 Szczegélowe omoéwienie postaci relacji stuzacych weryfikacji silnej oraz stabej wersji PPP, zostaly
zamieszczone m.in. w [30].
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z procedurg Engle’a i Grangera réwniez wskazywato na brak stacjonarnosci relacji
PPP dla wszystkich jednostek badanego panelu. Wykorzystanie procedury Johansena
dato réwniez mieszane wyniki, statystyka wartosci wtasnych wskazywata na jeden
wektor kointegrujacy w 7 przypadkach, ale jednocze$nie nalezalo odrzuci¢ warunek
symetrycznos$ci i proporcjonalno$ci w 5 z 7 analizowanych pod tym katem przypadkow.
Przechodzac do zastosowania testu IPS, zgodnie z sugestia Ima, Pesarana i Shina,
dokonano przeksztalcenia danych do postaci odchylen od $rednich grupowych, w celu
wyeliminowania zagregowanych efektéw. Zastosowanie statystyki 7, ;- z uwzglednieniem
dostosowania do ewentualnych korelacji miedzy krajami, pozwolito na odrzucenie
hipotezy zerowej dla 10-ciu realnych kurséw wymiany. Takze zastosowanie statystyki
LR, pozwolito Autorom na odrzucenie hipotezy zerowej. Uzyskujac zgodne wyniki dla
obydwu statystyk Autorzy postawili wniosek, ze realne kursy wymiany charakteryzujg
sie stacjonarno$cig, zwlaszcza, ze prezentowane wyniki sg réwniez zgodne z wyni-
kami MacDonalda (por. [20]) oraz Oha (por. [24]) dla préby konczacej sie w latach
1992/93.

Dylemat Feldsteina i Horioki nalezy natomiast do jednej z najnowszych kontro-
wersji ekonomicznych, gdyz pojawit sie wraz z opublikowaniem przez M. Feldsteina
i C. Horioke artykutu w The Economic Journal w 1980 roku. Artykut ten wywotat
szeroko publikowang na tamach czasopi$miennictwa ekonomicznego dyskusje na temat
znaczenia mobilnoSci kapitatu, sposobu pomiaru oraz obserwowanych w tym zakresie
barier i ograniczen.

Przyjmujac powszechnie wyznawang opinie, ze kapital jest nieskonczenie mobilny,
czyli, ze kazdy kraj moze pozyczaé¢ lub tez udziela¢ pozyczek innym krajom przy
obowiazujacej Swiatowej realnej stopie procentowej (r), Feldstein i Horioka postawili
hipoteze, ze oszczedno$ci oraz inwestycje krajowe nie sg skorelowane.

Do weryfikacji hipotezy zaproponowali wykorzystanie przekrojowej regresji stopy
inwestycji i oszczednoSci, postaci:

i;=a+pfs;+ u, (1

gdzie male litery oznaczaja udzialy inwestycji (I;) oraz oszczednosci (S;) w PKB w kraju
i. Rozpatrujac oszczednosci oraz inwestycje jako wielko$ci brutto a takze netto, dla
préby obejmujacej 16 krajow OECD w latach 1960-1974, FH uzyskali statystycznie
istotne oszacowanie tzw. wskaznika zatrzymania oszczednosci?3, b = 0,89, ktére zin-
terpretowali jako $wiadczgce o niskiej mobilno$ci kapitatu.

Artykut Feldsteina-Horioki wywotal bardzo szeroki oddzwiek. Kolejno po sobie
nastepujace badania empiryczne z lat 1980-1991, wykorzystujace do weryfikacji dyle-
matu regresje przekrojowa potwierdzaly wnioski Feldsteina i Horioki. Ten okres zain-
teresowania dylematem FH jest wyczerpujaco opisany w artykule Obstfelda [22] oraz
Tesar [35]. W latach 80. zainteresowanie badaczy zwrdcito si¢ w kierunku wyko-
rzystania analizy szeregéw czasowych, nie dostarczajac takze rozwigzania dylematu.
Charakterystyczng cechg tego okresu badan jest wystepowanie znacznego zroéznicowania
oszacowan wspolczynnika zatrzymania oszczednosci, ktérego oceny ksztalttuja sie od

23 Ang. savings — retention coefficient.
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0,13 do 0,92 (por. [22]), czy tez od 0,025 dla Luksemburga do 1,182 dla Szwajcarii,
a generalnie wskazujg na znaczaco wyzsze oszacowania wspodlczynnika § dla krajow
wysoko rozwinietych w poréwnaniu z rozwijajacymi sie (por. [7]). Jako reprezentatywne
dla tego nurtu, a jednocze$nie zawierajace krytyczny przeglad wynikéw empirycznych
mozna wymieni¢ opracowanie Obstfeldta i Rogoffa z 2000 roku.

W latach 80. XX wieku cze$¢ badaczy zaczeta stosowaé do weryfikacji dylematu
podejscie panelowe. Do najczeSciej cytowanych prac nalezacych do tego nurtu zalicza
sie artykul Feldsteina z 1983 roku oraz opracowania [1] i [11].

W latach 90. XX wieku zaczeto coraz czesciej zwracaé uwage na problem braku sta-
cjonarnoSci stopy inwestycji i oszczednoS$ci. Akceptujac obowigzywanie warunku ,ptyn-
no$ci rachunku biezacego”, nalezy uznaé, ze proces generujacy obserwacje rachunku
biezgcego?4 bilansu platniczego jest procesem zintegrowanym I(0), a w zwigzku z tym
oszczednosci i inwestycje, ktére sa niestacjonarne musza by¢ skointegrowane z wek-
torem kointegrujacym réwnym [1, -1] (por. [6], [33]). Zastosowanie konwencjonal-
nych metod badania stacjonarnoSci oraz kointegracji przyniosto zréznicowane wyniki,
w zalezno$ci od zastosowanej metody oraz kraju poddanego analizie. W tym przypadku
tak jak w wielu innych, jako jedng z mozliwych interpretacji zréznicowania wynikéw
wskazuje sie na niskg moc klasycznych testow stacjonarnosci i poszukuje rozwigzan
poprzez zastosowanie panelowych testéw pierwiastka jednostkowego do zweryfikowania
stacjonarnos$ci CA.

Jako reprezentatywny przyktad badania stacjonarnosci stopy inwestycji, oszczedno-
$ci oraz udzialu CA w PKB przy wykorzystaniu jednowymiarowych oraz panelowych
testéw pierwiastka jednostkowego mozna przytoczy¢ wyniki zamieszczone w artykule
Coakleya, Kulasi i Smitha z 1996 roku [6]. Badaniu zostaly poddane szeregi dla
23 krajéw OECD za okres 1960-1992. Przecietne, statystycznie istotne oszacowanie
wspdlczynnika zatrzymania oszczedno$ci wyznaczone na podstawie regresji prze-
krojowej wyniosto 0,731, $rednia z regresji wykorzystujacych szeregi czasowe 0,719.
Przy zastosowaniu testu ADF do indywidualnych szeregdéw autorzy odrzucili hipoteze
zerowg o wystepowaniu pierwiastka jednostkowego na 5% poziomie istotnosci dla
stopy oszczednosci brutto — dla 1 kraju, stopy inwestycji brutto — 4 krajow oraz dla
10 w przypadku CA. Warto podkresli¢, ze chociaz odrzucenie hipotezy o braku stacjo-
narno$ci CA wystepowato wielokrotnie czesciej niz dla stopy inwestycji czy oszczed-
nosci, tylko dla mniej niz polowy krajéw mozna bylo uznaé, ze CA jest stacjonarny.
Przechodzac do podejscia panelowego autorzy zastosowali statystyke 7, . testu IPS,
ktérej wartosci przy zréznicowaniu specyfikacji (z przesunieciem i/lub trendem) pozwo-
lity w kazdym przypadku na odrzucenie hipotezy zerowej o braku stacjonarnosci udziatu
CA w PKB (por. [6], s. 625). Tym samym wyniki badan Coakleya, Kulasi i Smitha przy-
czynily sie do upowszechnienia interpretacji, ze wysokie oszacowania wspétczynnika
zatrzymania oszczedno$ci otrzymywane niezaleznie od zastosowanej techniki wynikajg
z ,ograniczenia budzetowego”, czyli warunku plynnosci rachunku biezacego, a nie
stanowig adekwatnej miary mobilnosci kapitatu przynajmniej w przypadku krajow
wysoko uprzemystowionych.

24 Ang. current account balance, oznaczany w dalszej czeéci jako CA.
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Nieco odmiennie ksztaltuja si¢ oszacowania tak wspoétczynnika zatrzymania
oszczednosci jak tez charakterystyki szeregéw czasowych w przypadku krajéw mniej
uprzemystowionych. Badania wtasne25 autorki artykutu obejmujace 15 + 8 nowo-przyje-
tych cztonkéw Unii Europejskiej za okres 1960-20012¢, a w przypadku analiz rachunku
biezacego 22 kraje27, przy zastosowaniu indywidualnego badania stacjonarnosci wyka-
zaly, ze tylko w przypadku stopy inwestycji dla Szwecji, nie mozna bylo odrzucié¢
hipotezy zerowej o wystepowaniu pierwiastka jednostkowego w indywidualnych pro-
cesach generujgcych dane. Dla salda rachunku biezacego nie przeprowadzono badania
indywidualnych szeregéw dla nowych krajéw cztonkowskich ze wzgledu na zbyt krétkie
szeregi czasowe. Wnioskowanie przeprowadzone z wykorzystaniem trzech testéw pane-
lowych, testu IPS, LLC oraz H pozwolito na sformutowanie nastepujgcych obserwacji.

Wyniki testu H w kazdej z jego wersji tak dla stopy inwestycji, oszczednosci oraz
udziatu salda rachunku biezacego w PKB dla pozioméw zmiennych wskazywaly na
odrzucenie hipotezy zerowej, zakladajacej stacjonarno$¢ — na kazdym z rutynowo sto-
sowanych poziomoéw istotnosci (0,01; 0,05; 0,1). Zgodno$¢ wskazan pary testéw (IPS
oraz H) uzyskano w przypadku stopy inwestycji tak dla panelu zlozonego z 23 jak
i 15 krajow, co pozwolito na sformutowanie wniosku, ze wtaczenie nowych 8 panstw
do UE, nie zmienito charakteru niestacjonarnosci calego panelu danych - wystepuje
panelowy pierwiastek jednostkowy. Wyniki badania stacjonarnosci dla pierwszych réz-
nic, potwierdzajg stopien zintegrowania I(1) stopy inwestycji dla 23 krajow, ale sg
niejednoznaczne dla 15 ,starych” krajow UEZ28,

W przypadku stopy oszczedno$ci oraz salda na rachunku biezacym réwniez nalezy
sformutowac¢ wniosek o braku stacjonarnosci proceséw generujacych obserwacje tak
dla ,15” jak i dla rozszerzonej UE, gdyz pomimo tego, ze wskazania testéw dla pozio-
méw sg wzajemnie sprzeczne, wyniki testéw dla pierwszych réznic wskazuja na brak
stacjonarnosci stopy oszczedno$ci oraz udziatu salda na rachunku biezagcym w PKB dla
,23” krajow. Test Hadri, przy zalozeniu heterogenicznosci zaktécen jednostek panelu
wskazal na zintegrowanie rzedu 1.

Odmiennos$¢ uzyskanych wynikéw w stosunku do Coakleya i innych [6] wynika
przede wszystkich z faktu rozpatrywania innego okresu oraz innego sktadu grupy kra-
jow, gdyz warto zauwazy¢, ze wzmiankowani autorzy rozpatrywali najwyzej rozwiniete
kraje $wiata (OECD) w innym okresie czasowym, gdyz w latach 1960-1992.

5. PODSUMOWANIE

Przedstawione panelowe testy pierwiastka jednostkowego i stacjonarnosci cieszg
sie duzym zainteresowaniem $rodowiska naukowego, co pozwala przypuszczad, ze

25 Por. [31], [32].

26 Najdtuzsze z szeregéw obejmuja lata 1960-2001.

27 Wylgczenie Luksemburga wynika z bardzo krétkiego szeregu czasowego CA oraz faktu, ze ze wzgledu
na wyjatkowo rozbudowany sektor finansowy w tym kraju, nalezy go sklasyfikowaé jako ,obserwacje nie-
typowg”.

28 W tym przypadku wyniki testéw LLC oraz IPS pozwalajg odrzucié¢ hipoteze, ze szereg jest 1(2) na
rzecz I(1), a jednoczesnie test H na 1% poziomie istotnosci nie pozwala odrzuci¢ hipotezy, ze y, ~ I(1).
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w niedlugim czasie powstang ich udoskonalone wersje. Zaprezentowane wyniki badan
dotyczace weryfikacji hipotezy Parytetu Sity Nabywczej z wykorzystaniem testow panelo-
wych wskazujg jednoczesnie na ich efektywno$¢ oraz skuteczno$é. Wtasne wyniki bada-
nia stacjonarnosci szeregéw obserwacji stopy inwestycji oraz oszczednosci dla ,starej”
jak i ,poszerzonej” UE, z zastosowaniem testéw jednowymiarowych jak i panelowych
wskazujg na brak stacjonarno$ci badanych proceséw, czego nie mozna traktowaé jako
sprzeczne z wynikami Coakleya, Kulasi i Smitha, ze wzgledu na réznice rozpatrywa-
nego okresu czasu oraz odmienny sktad grupy badanych krajéw.
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Praca wplynela do redakcji w grudniu 2008 r.

PANELOWE TESTY STACJONARNOSCI - MOZLIWOSCI I OGRANICZENIA
Streszczenie

Celem artykutu jest przedstawienie oraz oméwienie podobienstw i réznic w konstrukeji panelowych

testéw stacjonarno$ci i pierwiastka jednostkowego oraz wskazanie znanych z literatury mozliwosci ich
wykorzystania do interpretacji hipotez ekonomicznych. Wskazane zostang ich zalety a takze ograniczenia.
Przedmiotem analiz poréwnawczych bedzie pie¢ panelowych testow stacjonarnosci, tj. Levina, Lina (LL,
1992, 1993), Ima, Pesarana i Shina (IPS, 1997), Harrisa i Tzavalisa (HT,1999), Maddali i Wu (MW, 1999)
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oraz Hadri (H, 2000). Rozwazania teoretyczne zostang zilustrowane przyktadami wykorzystania panelowych
testéw pierwiastka jednostkowego i stacjonarnosci do weryfikacji hipotezy Parytetu Sily Nabywczej oraz
dylematu Feldsteina i Horioki.

Slowa kluczowe: panelowe testy integracji, homogeniczne i heterogeniczne dane panelowe, hipoteza
PPP, dylemat Feldsteina — Horioki.

PANEL UNIT ROOT TESTS - POTENTIAL AND LIMITATIONS
Summary

The paper aims at presenting panel unit root tests and pointing out the main similarities and differences
among them. Shortfalls and potentials of PURT are discussed in a paper. Theoretical side is illustrated
with the recent applications of PURT for evaluation and interpretation of economic hypothesis i.e. PPP and
Feldstein-Horioka dilemma. Five PURT are considered, namely Levin, Lin (LL, 1992, 1993), Im, Pesaran and
Shin (IPS, 1997), Harris and Tzavalis (HT,1999), Maddala and Wu (MW, 1999) and Hadri (H, 2000).

Key words: Panel unit root tests, homogenous and heterogenous panel data, PPP hypotheses, Feldstein-
Horioka dilemma
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PROSTA METODA DOBORU ZESTAWU NAKEADOW W MODELACH DEA

1. WSTEP

W Data Envelopment Analysis stosowanej na przyktad dla ustalania efektywnosci
obiektéw spoteczno-gospodarczych, ustalania obiektéw wzorcowych czy tez struktury
konkurencji technologicznej dokonuje sie wielowymiarowego poréwnania wektoréw
nakladéw poszczegélnych obiektéw z ich wektorami rezultatéw. O ile ustalanie listy
rezultatow jest stosunkowo latwe (badacz na ogét ma wyobrazenie, co chce zbadad),
o tyle ustalanie listy nakladéw tak tatwe juz nie jest. W literaturze dotyczacej DEA
sprawe te rozwigzuje sie zazwyczaj prostym i na pewno slusznym stwierdzeniem, iz
Lliste nakladow nalezy formutowaé kierujac sie wzgledami merytorycznymi”. Naturalnie,
istniejg tez sugestie majace mniej dogmatyczng, a bardziej praktyczng nature:

1. usuwanie zmiennych silnie miedzy sobg skorelowanych: Lewin, Morry, Cook [10];

2. dotgczanie zmiennych, ktére sg silnie skorelowane z miernikiem efektywnosci
DEA opracowanym przy wezszej liScie zmiennych: Norman, Stoker [11];

3. usuwanie zmiennych, ktére nie wplywajg istotnie na informacyjno$¢ mierzong
wariancjami warunkowymi i korelacjami czgstkowymi: Jenkins, Anderson [9];

4. usuwanie zmiennych, ktérych wykluczenie powoduje najmniej zmian wspot-
czynnikéw efektywnosci, np. Wagner, Shimshak [13].

Powiedzmy zatem, ze po sformutowaniu listy rezultatéw, ustalono tez ,merytorycz-
nie” uzasadniong liste naktadéw. Kazdy, kto prowadzi badania empiryczne, nad zalez-
nos$ciami pewnych wielkosci zawsze staje przed pytaniem, czy przyjeta lista zmiennych
niezaleznych, choéby ,najbardziej” merytoryczna, jest dobra. Zwykle znajduje to wyraz
w pytaniu, czy kazda zmienna niezalezna jest istotna, a wiec czy w pierwszoplanowy
(wyrazisty) spos6b wplywa na ksztaltowanie sie zmiennej zaleznej (i wtedy jest istotna),
czy tez wplywa na nig w sposéb drugo-, trzecio- a moze nawet pieciorzedny (i wtedy
jest nieistotna).

Problem ten ekonometria i statystyka dostrzegata od dawna i w jaki§ sposéb
rozwigzata. Przytoczy¢ tu mozna propozycje doboru zmiennych objasniajacych do
modelu wykorzystujace (a) albo twierdzenia i konstrukcje statystyki matematycznej,
np. badanie istotno$ci w sensie testu t-Studenta, co jest gtowng ideg tzw. regresji
stopniowej; (b) albo formutujac pewne postulaty i wyprowadzajac na tej podstawie
stosowne wskazniki jakosci zestaw6éw zmiennych niezaleznych, np. metoda pojemnosci
integralnej — Hellwig [8], metoda modeli réwnowaznych — Czerwinski [5] czy metoda
skorygowanych wspétczynnikow determinacji — Guzik [7].
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Jak mozna stwierdzi¢ na podstawie literatury, w pracach empirycznych Data
Envelopment Analysis na ogét brak tego poziomu refleksji metodologicznej, jaki jest
charakterystyczny dla ekonometrii i statystyki. Dlatego problematyke doboru zmien-
nych objasniajacych, czyli wyboru ,koncowego” zestawu naktadéw sposréd wstepnie
ustalonego spotyka sie niezmiernie rzadko. OczywiScie mozna fatwo temu zaradzié,
konstruujgc pewne proste metody doboru listy naktadéw do modelu DEA przy ustalonej
liscie rezultatow. Przedkladany artykut miesci sie wtasnie w tym nurcie.

Propozycja dotyczy ukierunkowanego na naktady standardowego modelu nadefek-
tywnosci CCR (super-efficiency CCR), kodowanego dalej przez SE-CCR!. Bierzemy pod
uwage ten model, a nie, na przyktad, podstawowy dla DEA model CCR opracowany
przez Charnesa, Coopera, Rhodesa [4], gdyZ jest on ogdlniejszy. W stosunku do CCR
ma on ponadto wiele zalet praktycznych i analitycznych. Korzystajac z niego mozna
utworzy¢ ranking wszystkich obiektéw, mozna silniej zréznicowaé obiekty w pelni
efektywne w sensie CCR, mozna przeprowadzi¢ analize konkurencji technologiczne;j.
W obecnym artykule wskazemy, Zze na jego podstawie mozna takze przeprowadzaé
analizy dotyczace wyboru ,najlepszego” zestawu naktadéw, czego na podstawie modelu
CCR, przynajmniej w proponowany tu sposéb, zrobié sie nie da, z uwagi na ograni-
czenie wskaznika efektywnosci CCR od géry do warto$ci 1. Dodajmy, ze przytaczane
na poczatku artykulu procedury doboru zmiennych do modelu DEA dotyczg ,klasycz-
nego” modelu CCR, a nie SE-CCR. W tym sensie sformutowana tu propozycja jest
rozszerzeniem niektérych cytowanych idei, np. artykutu Jenkinsa, Andersona [9] oraz
Wagner, Shimshaka [13].

Zaproponowane ponizej kryterium istotno$ci zmiennych reprezentujacych naktady
w modelach DEA opiera sie na badaniu reakcji tzw. wskaZnikow rankingowych poszcze-
gblnych obiektéw na zawezanie lub rozszerzanie listy naktadéw. Jesli reakcja jest duza,
bedziemy uwazali, Ze odpowiednie zmienne sg istotne. Je$li natomiast zmiana jest
niewielka, przyjmiemy, ze odpowiednie zmienne sg nieistotne. Podobnie jest tez np.
w ekonometrii i statystyce. Dotgczenie lub usuniecie zmiennej objasniajacej istotnej
w sensie testu 7-Studenta, wywotuje wyrazng zmiane stopnia dopasowania i eksplancyj-
no$ci modelu mierzonych wspétczynnikiem determinacji. Jesli za§ zmienna jest bardzo
nieistotna (np. empiryczna statystyka ¢ nie przekracza 0,5), to usuniecie takiej zmiennej
lub jej dotgczenie praktycznie nie zmienia dopasowania (i eksplanacyjnosci).

2. MODEL SE-CCR

Analizujemy efektywno$¢ obiektu o-tego (1 < o < J). Pozostale obiekty oznaczymy
symbolem K,. Mozna je traktowac jako konkurentéw technologicznych obiektu o-tego;
K, =1 =1, .., J z wyjatkiem j = o}. Wskaznik skutecznosci (wskaznik rankingowy)
obiektu o-tego oznaczamy przez p,,.

Niech y,; oraz x,; oznaczaja odpowiednio: warto$¢ r-tego rezultatu oraz wartos¢
n-tego naktadu w obiekcie j-tym,j =1, ..., ;n =1, ..., N;r =1, ..., R (w szczeg6l-
nosci j = o). Symbolami yk  oraz xg, oznaczymy odpowiednio: wektor rezultatéw oraz

1 Za autoré6w modelu SE-CCR uznaje si¢ Bankera i Gilforda [3] oraz Andersena i Petersena [1].
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naktadéw technologii wspélnej konkurentéw obiektu o-tego. Wektory te sg liniowymi
kombinacjami wektoréw y; = [y,l, = 1, .., r oraz x; = [y, =1, ., N G # 0), przy
czym wspéltezynniki tych kombinacji, 4.;, sa nieujemne:

Yk, = ZAOJ‘YJ' (1)
je K{l

Xy = Zﬂojxj ()
JjEK,

Dotyczacy obiektu o-tego wspdétczynnik rankingowy, p,, uzyskujemy poprzez roz-
wigzanie nastepujacego zadania decyzyjnego SE-CCR:

ZnaleZ¢ takie wartosci zmiennych decyzyjnych
Uo — mnoznik nakladéw obiektu o-tego,
Aoty -+ Aoy — Wagi intensywnosci,
ze
Po = min u, 3)

przy warunkach:

Y, Z Yo czyli Zﬂojyrj >y, (r=1..R) 4
JEK,

Xg = 1,X,, czyli 'ZKﬂojxnj < u,x,, (n=1,..,N) (5)
i€k,

UopAypseenhyy = 0,4, , =0 (6)

Wskaznik rankingowy, p,, jako optymalny mnoznik naktadéw, okresla, jaka co
najmniej krotno$é¢ naktadéw obiektu o-tego musialyby ponie$é pozostale obiekty w swej
optymalnej technologii wspdlnej, zeby osiagnac rezultaty uzyskane przez obiekt o-ty.

3. ZMIANY WSPOLCZYNNIKA RANKINGOWEGO NA SKUTEK ROZSZERZANIA
(ZAWEZANIA) LICZBY NAKEADOW

Ponizej przedstawiamy najwazniejsze fakty dotyczace zmian wspétczynnikéw ran-
kingowych na skutek rozszerzania lub zawezania listy naktadéw lub listy rezultatow
w modelu SE-CCR. Rozpatrzymy dwie sytuacje: (a) nowa lista nakladéw i rezultatéw
powstaje przez dotgczenie do wstepnej listy W pewnej innej listy B, niepustej i roz-
tacznej z W, (b) nowa lista powstaje przez usuniecie z listy W pewnej listy U.

Twierdzenie 1
1. Skutkiem rozszerzenia listy naktadéw lub rezultatéw w modelu SE-CCR jest
wzrost lub stabilizacja wskaznika rankingowego obiektu o-tego, zatem:
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oWV B = oW dla wszystkicho = 1, ..., J (7)

2. Skutkiem zawezenia listy naktadéw lub rezultatéw jest spadek lub stabilizacja
wskaznika rankingowego, czyli:

o8 < o¥, dla wszystkicho = 1, ..., J. (8)

Dowaéd

(Dolgczenie) Wprowadzenie dodatkowych warunkéw dla naktadéw typu (5) lub
warunkéw dla rezultatéw typu (4) powoduje ,zmniejszenie” zbioru rozwigzan dopusz-
czalnych zadania (3)-(6) i dlatego rozwigzanie optymalne zadania musi by¢ gorsze lub
co najwyzej takie samo, jak poprzednio. A poniewaz zadanie polega na minimalizacji
mnoznika naktadéw, dlatego w nowym zadaniu - z dodatkowymi warunkami ograni-
czajacymi dla naktadéw lub rezultatéw — optymalna warto§¢ mnoznika naktadéw, czyli
wskaznik rankingowy p,, musi by¢ nie lepsza, czyli nie mniejsza od poprzedniej.

(Usuniecie) Usuniecie warunkéw dla naktadow lub rezultatéw powoduje ,rozluz-
nienie” zbioru rozwigzan dopuszczalnych, przeto nowa optymalna warto$¢ funkcji
celu musi by¢ lepsza lub co najwyzej pozostaé na poprzednim poziomie. A poniewaz
zadanie polega na minimalizacji mnoznika naktadéw, oznacza to spadek lub stabilizacje
wskaznika rankingowego przy usunieciu naktadéw lub rezultatéw.

Twierdzenie 2

1. Jesli nowa lista naktadow lub rezultatéow jest potaczeniem (scaleniem) dwéch
rozlacznych czastkowych list naktadéw lub rezultatéw, to nowy wskaznik rankingowy
jest nie mniejszy od maksimum z wskaznikow rankingowych dotyczgcych list czgst-
kowych:

oV 8 = max (oY, 0f) )

2. Jesli natomiast nowa lista powstaje przez usuniecie niektérych naktadéw lub
rezultatéw z poprzedniej listy, to nowy wskaznik rankingowy jest nie mniejszy od
minimum z wskaznikéw rankingowych dla poszczegélnych sktadowych listy poczat-
kowej:

jesli W = A U B, to 0¥, o = min(o2,0f). (10)

Dowdéd

(Scalenie) Jesli punktem wyjscia jest lista W, to dotgczenie do niej listy B skut-
kuje tym, ze nowy wskaznik rankingowy o) V% = oW. Jesli za$ punktem wyjscia jest
lista B, to nowy wskaznik rankingowy 02" > pB. A poniewaz 02" W = oV 5 wiec
polaczenie obu tych nieréwnos$ci daje nieréwnosé (9).

(Odlgczenie) Gdy punktem wyjscia jest lista W = A U B, to odlgczenie od niej
listy B skutkuje tym, Ze pozostaje lista A, wiec nowym wskaznikiem rankingowym
bedzie 02, co na mocy (7) jest nie wigksze od o} V2. Jesli za$ odiaczana jest lista B,
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to nowy wskaznik rankingowy o8 < oY 8. Oczywiscie o} lub e? jest nie mniejsze
od min (02, 05).

4. ISTOTNOSC ROZSZERZENIA LUB ZAWEZENIA KOMBINACJI ZMIENNYCH

Nie bedziemy uzywali standardowego dla ekonometrii i statystyki pojecia ,istotno-
$ci” opartego na narzedziach statystyki matematycznej, gdyz nie czynimy tu zadnych
zatozen typu stochastycznego. Wydaje sie zreszta, ze bez ,heroicznych” uproszczen
niewiele na gruncie stochastycznym da si¢ w DEA zrobi¢2. Zastosujemy natomiast
podejscie opisowe. Mianowicie okreslimy opisowo symptomy istotnosci (nieistotnosci)
naktadéw, a nastepnie podamy procedury ustalania takiej ,opisowej” istotno$ci zmien-
nych charakteryzujacych naktady3.

Zaktadamy, ze lista rezultatéw Y7, ..., Yz modelu SE-CCR oraz wyniki obserwacji
wszystkich rezultatéw i nakladéw sa ustalone.

4.1. ROZSZERZENIE KOMBINACJI

Niech dana bedzie pewna ,wstepna” lista nakladéw W oraz zmienna D, ktérg
chcemy dotaczy¢ do tej listy, przy czym — oczywiScie — zmienna D nie wystepuje w liscie
W. Z twierdzenia 1. wynika, iz dotgczenie zmiennej D do listy W skutkowaé bedzie
wzrostem lub co najmniej stabilizacjg wskaznikéw rankingowych py, ..., py wszystkich
badanych obiektow. Tak wiec:

oWV D = ¥ dla wszystkich o = 1, ..., J. (11)

Poniewaz dotgczenie nowej zmiennej charakteryzujgcej naktady nigdy, ceteris pari-
bus, nie skutkuje spadkiem jakiegokolwiek wskaZnika rankingowego, zatem badanie
istotno$ci moze polegaé tylko na badaniu przyrostéw wskaznikéw rankingowych (spadki,
jak powiedziano, nie mogg mie¢ miejsca)®.

Definicja 1

Kombinacje zmiennych W U D uznajemy za istotng w stosunku do kombinacji
W, gdy dotgczenie zmiennej D do listy W powoduje, ceteris paribus, wyrazisty wzrost
wskaznikéw rankingowych obiektéw.

2 Propozycje (i to dosy¢ skomplikowane) stochastycznych kryteriéw doboru zmiennych w modelach
DEA zawierajg np. prace Banker [2], Pastor, Ruiz, Sirvent [12].

3 Dodajmy, ze cho¢ standardem wspoétczesnej ekonometrii i statystyki sa podejscia stochastyczne,
podejécie opisowe tez jest czesto wykorzystywane. Np. znana metoda Z. Hellwiga doboru zmiennych objas-
niajacych za pomoca pojemnosci integralnych ma taki charakter. Najpierw bowiem formuluje si¢ symptomy
,dobrych” zmiennych objasniajacych (male skorelowanie mi¢dzy nimi, duze ze zmienng objasniang), nastep-
nie formutuje si¢ miernik odpowiadajacy temu postulatowi (wskaznik integralnej pojemnosci informacyjnej
bedacy suma wskaznikéw informacyjno$ci pojedynczych zmiennych objasniajacych), a na koniec proponuje
sie wybor takich kombinacji zmiennych objasniajacych, dla ktérych wskaznik integralny jest najlepszy.

4 Inaczej jest w modelach regresji. Dolaczenie zmiennej objasniajgcej moze wywotaé zaréwno wzrost,
jak i spadek empirycznej statystyki z-Studenta.
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Jak rozumiemy ,wyrazisty” wzrost wskaznikéw rankingowych, powiemy za chwile.

4.2. ZAWEZENIE KOMBINACJI

Z twierdzenia 2 wynika tez, iz odlgczenie od listy W jakiej$ zmiennej U wywotuje
spadek wspoélczynnika rankingowego lub co najwyzej jego stabilizacje, czyli:

o < oW, dla wszystkich o = 1,..., J. (12)

Definicja 2

Kombinacje zmiennych W uznajemy za istotng w stosunku do kombinacji W\U, gdy
usuniecie zmiennej U z listy W, ceteris paribus powoduje wyrazisty spadek wskaznikéw
rankingowych obiektow.

4.3. SYMPTOMY ISTOTNOSCI

Niech M oznacza pewien miernik ksztaltowania sie wskaznikéw rankingowych
w obiektach o = 1, ..., J. Przyjmiemy, ze miernik jest tak zdefiniowany, ze wieksza jego
warto$¢ oznacza, iz wskazniki rankingowe sg wieksze. W najprostszej wersji moze to
by¢ suma wskaznikéw rankingowych wszystkich obiektéw lub ich $rednia.

W przypadku rozszerzania (zob. definicje 1) kombinacje W U D uznajemy za
istotng w stosunku do W, gdy:

My, p =M, + A (13)
lub gdy:
My, =M, (1 +d), (14)
gdzie:
A > 0 - tolerancja bezwzgledna dla miernika M,

0 > 0 - tolerancja wzgledna dla miernika M (np. 0 = 10%).

W przypadku zawezania (zob. definicje 2) kombinacje W uznajemy za istotng
w stosunku do W\U, gdy:

My, =M, — A (15)
lub
My < M, (1 —9). (16)

Wartosci A, 0 w odpowiadajacych sobie wzorach (13), (15) oraz (14), (16) nieko-
niecznie muszg by¢ takie same. Nie muszg tez by¢ rowne dla réznych zmiennych.
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4.4. PRZYKEADY MIERNIKOW

Najbardziej oczywiste jest wziecie pod uwage miernikoéw poziomu wskaznikéw
rankingowych, na przyktad:

1. sumy (lub $redniej),

2. mediany,

3. maksimum wskaznikéw rankingowych,

4. frakcji wskaznikéw wiekszych od ustalonej liczby,

5. kwantyla (np. 90%).

Mierniki mogg tez mie¢ inny charakter. Np. jesli uznamy, ze kombinacja zmienia
sie istotnie, gdy wyraZznie zmienia si¢ zréznicowanie wskaznikéw rankingowych, to
miernikiem M mogloby by¢:

6. odchylenie standardowe wskaznikéw rankingowych,

7. odchylenie przeci¢tne wskaznikéw rankingowych,

8. rozstep wskaznikéw rankingowych.

W tym przypadku, poréwnujac kombinacje W z jej rozszerzeniem lub jej zaweze-
niem nalezy wzig¢ pod uwage modut réznicy miedzy warto$cig M,, a wartoScig mier-
nika M dla poréwnywanego zawezenia (rozszerzenia), bowiem miernik rozproszenia
dla wezszej (szerszej) listy moze by¢ zaréwno wiekszy, jak i mniejszy.

OczywiScie, kazdy miernik M moze by¢ liczony na podstawie wszystkich wskazni-
kéw rankingowych lub tez tylko na podstawie wybranych (= ,waznych”) obiektéw.

4.4. ISTOTNA KOMBINACJA ZMIENNYCH REPREZENTUJACYCH NAKLADY

Powyzej podano okreslenia kombinacji zmiennych istotnych w stosunku do kom-
binacji o jeden element mniejszej. Obecnie podamy okreslenie kombinacji istotne;j.

Definicja 3

Kombinacja W zmiennych reprezentujacych naktady jest istotna (przy ustalonej
liscie rezultatéw oraz ustalonych danych empirycznych o naktadach i rezultatach), gdy
jest ona istotna w stosunku do wszystkich swych zawezen WA\U, gdzie U € X.

Definicja 4

Za rozwigzanie zadania ustalania listy naktadéw w modelu SE-CCR przyjmujemy
najliczniejszq istotng kombinacje zmiennych reprezentujacych naktady.

Podane kryterium istotnosci zmiennej (definicja 3) jest dos¢ ogélne i dopuszcza,
ze jako kombinacje istotng traktujemy takg, ktéra zawiera podliste nieistotng>. Dlatego
mozna przyjaé, ze okresla ono ,slaby” postulat istotno$ci. Silniejszy postulat dotyczacy
istotno$ci moégtby zadaé, by istniata ,S$ciezka” kolejnych rozszerzen od kombinacji
jednoelementowej do kombinacji badanej taka, ze wszystkie elementy na tej Sciezce
sg istotne.

5 Podobnie jest zreszta w ekonometrii. Lista zmiennych objasniajacych moze by¢ istotna, a jej podlista
moze zawiera¢ zmienng nieistotna.



Prosta metoda doboru zestawu naktadow w modelach DEA 81

Definicja 5 (,silna” istotnosé
Kombinacja W jest istotna, gdy istnieje taki ciag

W, WUy, WU\, (WUNU\U3, ..., Uy,

ze wszystkie wyrazy tego ciagu, sg istotne wzgledem swego zawezenia o jeden ele-
ment. Kombinacja jednoelementowa z zalozZenia jest istotna.
Dalej uzywamy pojecia ,stabej” istotnosci — zob. definicja 3.

5. PRZYKEAD EMPIRYCZNY. PROCEDURA SEKWENCYJNEGO ZAWEZANIA

5.1. DANE EMPIRYCZNE

Rozpatrujemy 13 obiektow, ktore wstepnie scharakteryzowano dwoma rezultatami

i piecioma naktadami. Wyniki obserwacji podano w tabeli 1. Nalezy ustali¢ istotng
liste naktadéw dla modelu SE-CCR.

Tabela 1

Dane empiryczne

Wyszczeg6lnienie| O 0, O3 Oy O5 Og¢ O7 | Og | Og [ O19| Oq1 | O12 | Og3
Yy 9471 | 5859 | 1866 | 3540 | 17009 | 529 | 807 | 607 [ 1069 | 680 | 668 | 6761 | 197
Y, 2811 | 1500 | 1200 | 2000 | 1807 | 3895 | 535 | 623 | 118 | 239 | 16,0 | 1162 | 0,4
X1 67,51 50,9 | 32,7 [116,1| 41,0 | 66,0 | 2,2 |23,4|61,4|72,4|65,0| 72,8 |47,7
X 352 | 27,2 | 34,0 | 23,2 | 37,5 | 33,2 |44,6|23,0|23,1|37,7|37,8| 33,7 26,6
X3 75,4 | 63,0 | 76,5 | 66,9 | 89,7 | 855 |68,1|650/|705|69,8]66,5| 751 |69,2
Xy 1983618714 [15935|19764| 11077 {13223 9245|3866 8172 6879|3871 | 1031 29,5
X3 626,0 | 466,0 | 98,7 | 242,0 |1367,0| 57,2 | 5,5 | 4,6 | 13,0 12,1 | 7,0 |549,0| 6,1

Zrédlo: dane umowne®.

5.2. PROCEDURA

Zamiast og6lnie o kombinacji zmiennych W, ktérymi moga by¢ naktady lub rezul-
taty, od tej pory méwimy o kombinacji zmiennych. Dlatego, dla wygody, kombinacje
zmiennych oznaczamy przez X, a nie jak poprzednio przez W.

Przyjmiemy, ze kombinacja X jest istotna wzgledem kombinacji zawezonej o jeden
element X\U, gdy miernik M dla kombinacji zawezonej jest wyraznie nizszy od mier-
nika M dla kombinacji X, w tym sensie, ze stanowi nie wiecej jak 90% miernika dla

6 Sa to dane bedace kombinacja kilku przyktadéw, gtéwnie danych z pracy Gospodarowicz [6].
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kombinacji X. Za miernik poziomu kombinacji przyjmujemy $rednig ze wspélczynnikow
rankingowych:

J
1
M= leg. (17)
P

Istniejg trzy generalne schematy numeryczne procedury okreslania istotnej kom-
binacji zmiennych:

a) procedura sekwencyjnego zawezania,

b) procedura sekwencyjnego rozszerzania,

c) procedura kompletnego przegladu wszystkich kombinacji zmiennych?.

Zastosujemy schemat sekwencyjnego zawezania kombinacji wstepne;j.

1. Obliczenia rozpoczynamy od najszerszego zestawu potencjalnych zmiennych
reprezentujacych naklady, X, i za pomocg modelu SE-CCR wyznaczamy wspétczynniki
rankingowe wszystkich obiektéw. Liczymy tez warto$¢ miernika My.

2. Rozpatrujemy zawezenie kombinacji powstale przez usuniecie zmiennej U
z kombinacji X i obliczamy nowe wsp6étczynniki rankingowe wszystkich obiektéw oraz
wskaznik My ;7 kombinacji X\U. Obliczenia te wykonuje si¢ dla wszystkich pojedynczych
zmiennych U z listy X.

3. Znajdujemy te kombinacje X\U", dla ktérej wskaznik M jest najwiekszy:

U* = U: Mxp+ = max{Myy dla wszystkich U € X}. (18)

Bierzemy maksimum, bo chodzi o to, by kombinacja X byla istotna w stosunku
do wszystkich swoich zawezen o jeden element (por. definicje 3).

4. Sprawdzamy, czy kombinacja X jest istotna wzgledem X\U", czyli sprawdzamy,
czy:

My = Mxyyp+ + A lub My = Mxyp+ (1 + 90). (19)

5. Jesli zajdzie (19), kombinacje X uznajemy za rozwigzanie zadania doboru listy
naktadéw do modelu SE-CCR.

W przeciwnym przypadku przyjmujemy, ze kombinacja X nie jest istotna. Wowczas
liste X\U*, dla ktérej wskaznik M byl minimalny, przyjmujemy za ,nowsg” liste X, czyli
algorytmicznie podstawiamy:

X = X\U* (20

i przechodzimy do punktu 2.

7 W terminologii doboru zmiennych objasniajacych do modelu regresji odpowiada temu: procedura
selekcji a posteriori, procedura selekcji a priori, procedura przegladu kompletnego.
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Etap I. X = {1, 2, 3, 4, 5}

5.3. WYNIKI OBLICZEN

W tabeli 2 podano wspoétczynniki rankingowe uzyskane z ukierunkowanego na
naktady standardowego modelu SE-CCR oraz ich $rednie dla kombinacji piecioele-

mentowej X = {X;, Xp, X3, Xy, X5} oraz jej zawezen o jeden element.

Tabela 2
Wspoétczynniki rankingowe (etap I)
X Kombinacje zawezone X\U
Obiekty 12345

i 2,345 1,3,4,5 1,2,4,5 1,2,3,5 1,2,3,4

04 1,212 1,212 1,212 1,205 1,212 1,178
0, 0,828 0,826 0,822 0,828 0,828 0,731
O3 0,938 0,922 0,915 0,928 0,938 0,607
Oy 0,973 0,973 0,938 0,973 0,973 0,909
Os 3,044 1,933 3,044 3,044 2,865 3,044
O¢ 3,501 3,501 3,501 3,269 3,501 1,785
07 7,085 1,203 7,085 7,085 7,085 4,327
Og 1,833 1,833 1,833 1,833 1,589 0,541
Og 1,474 1,474 1,195 1,474 1,474 0,104
O10 0,722 0,722 0,722 0,621 0,693 0,119
O11 1,046 1,046 1,046 0,977 0,799 0,077
O12 5,557 5,557 5,557 5,530 0,803 5,557
O13 2,531 2,531 2,531 2,531 0,272 1,018
Srednia M 2,365 1,826 2,339 2,331 1,772 1,538

Zrédlo: obliczenia wiasne.

Najwigkszy wskaznik M dla kombinacji zawezonej jest rowny 2,3398. Jest to liczba
mniejsza od 90% wartosci wskaznika dla kombinacji X, co wynosi 2,365 x 0,9 = 2,128.
Dlatego kombinacji poczgtkowej X = {1,2,3,4,5} nie mozna uznaé za istotng. Wzrost
wskaznika M przy przejsciu od kombinacji zawezonych X\U do kombinacji X jest zbyt

maly.

8 Dotyczy on kombinacji {1, 3, 4, 5 }.
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Etap I. X = {1, 3, 4, 5}
Wyniki obliczent podano w tabeli 3.

Tabela 3
Wspotczynniki rankingowe (etap II)
X Kombinacje zawezone
Obiekty 1345

7o 3,4,5 1,4,5 1,3,5 1,3,4

04 1,212 1,212 1,027 1,212 1,178
0, 0,822 0,821 0,796 0,822 0,694
O3 0,915 0,915 0,721 0,915 0,596
(o 0,938 0,938 0,635 0,938 0,730
Os 3,044 1,794 3,044 2,795 3,044
O¢ 3,501 3,501 2,028 3,501 1,739
07 7,085 1,203 7,085 7,085 4,327
Og 1,833 1,833 1,833 1,392 0,541
Og 1,195 1,195 0,791 1,141 0,084
O1o 0,722 0,722 0,565 0,693 0,119
O11 1,046 1,046 0,977 0,795 0,077
O12 5,557 5,557 5,485 0,803 5,557
O13 2,531 2,531 2,531 0,236 1,018
Srednia M 2,339 1,790 2,117 1,718 1,516

Zrodto: obliczenia whasne.

Poniewaz 2,117 > 2,339 x 0,90 = 2,105, dlatego kombinacji {1, 3, 4, 5} nie mozemy
uznaé za istotng. Przechodzimy do etapu nastepnego, w ktéorym X = {1, 4, 5}.

Etap III. X = {1, 4, 5}

Wyniki obliczenn podano w tabeli 4.

W tym wypadku 90% z 2,117 wynosi 1,905. Maksymalny wskaznik M dla kombinacji
zawezonych jest teraz mniejszy od tej liczby. Przejscie od kombinacji {1,4} do {1,4,5}
wyraznie zwiekszylo poziom wspétczynnikéw rankingowych. Dlatego uznajemy, ze
kombinacja {1,4,5} jest istotna. Poniewaz mamy znalez¢ najbardziej liczng kombinacje
istotng, dlatego przyjmujemy, ze {1, 4, 5} jest rozwigzaniem naszego zadania.

- Badajac efektywnosé obiektow O; — O13 ze wzgledu na ujete w tabeli 1 rezul-
taty oraz potencjalne zmienne charakteryzujace naktady, nalezy wiec uwzglednié trzy
naklady: X;, X4 oraz X5. Naklady X, oraz X3 okazaly si¢ nieistotne.
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Tabela 4

Wspélczynniki rankingowe (etap III)

X Kombinacje zawezone
Obiekty 145
" 4,5 1,4 1,5
0, 1,027 0,538 0,749 0,372
0, 0,796 0,387 0,512 0,305
03 0,721 0,418 0,533 0,155
04 0,635 0,453 0,362 0,100
O3 3,044 0,550 3,044 1,131
O¢ 2,028 1,765 1,621 0,658
07 7,085 1,112 4,327 7,085
Og 1,833 1,833 0,541 1,392
Og 0,791 0,771 0,072 0,560
O1o 0,565 0,565 0,103 0,383
011 0,977 0,977 0,069 0,650
(OJP) 5,485 4,741 5,485 0,248
013 2,531 2,531 1,018 0,220
Srednia M 2,117 1,280 1,418 1,020

Zrodto: obliczenia whasne.

— Wspotcezynniki rankingowe dla zadania SE-CCR z wybrang listg naktadéw podaje
druga kolumna tabeli 4. Wynika z niej nastepujgce uporzadkowanie obiektéw:
(a) obiekty efektywne w sensie Farrella (p = 1):

(1) O7, (2) Oy, (3) Os, (4) 043, (5) Og, (6) Og, (7)0;

(b) obiekty nieefektywne (p < 1):
(8) O11, (9) Oy; (10) Og, (11) O3, (12) 04, (13) Oyp.

6. KRYTERIUM KOMBINOWANE

6.1. PROCEDURA

W omawianym przed chwilg przyktadzie przyjmowano, ze symptomem istotnej
zmiany kombinacji naktadéw byta wyrazista zmiana jednego miernika wielko$ci wskaz-
nikéw rankingowych. Powiedzmy jednak, ze rozpatrujemy kryterium kombinowane
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(faczne) i badamy istotno$¢ kombinacji X wzgledem X\U z uwagi na kilka mierni-
kéw czastkowych. Jesli warto§¢ miernika czastkowego jest (nie jest) wystarczajgca,
to powiemy, ze odpowiednie kryterium czgstkowe jest (nie jest) spetnione (przyktady
kryteriow czastkowych podano w 4.4.).

Definicja 6 (,stabe” kryterium kombinowane)
Kombinacje X uznajemy za istotng wzgledem kombinacji X\U, gdy spelnione jest
przynajmniej jedno kryterium czastkowe.

Definicja 7 (,silne” kryterium kombinowane)
Kombinacje X uznajemy za istotng wzgledem kombinacji X\U, gdy spelnione jest
kazde kryterium czastkowe.

Definicja 8
Kombinacje X uznajemy za istotng, gdy jest ona istotna wzgledem wszystkich
swoich zawezen X\U, U € X, o jeden element.

Podobnie jak w procedurze dotyczacej pojedynczego kryterium, po ustaleniu za
pomocag kryterium kombinowanego, ze kombinacja X jest nieistotna, trzeba wskazacd jej
,najlepsze” zawezenie X\U*. W przypadku jednego kryterium bylo to proste: wybierano
to zawezenie, dla ktérego warto§¢ miernika M byta najwieksza. Jednakze w przypadku
kryterium kombinowanego musimy liczy¢ sie z mozliwoscig nieidentycznych wskazan,
np. jedno kryterium wskaze, iz najlepszym zawezeniem jest lista X;, X», X5 a drugie
- ze lista X1, X3, X4.

Pojawia sie wowczas problem, ktére wskazania zaakceptowaé. Naturalnie, gdyby
jedno z kryteriéw czastkowych byto gtéwne, akceptowalibySmy jego wyniki. Natomiast
jesli kryteria czgstkowe traktujemy rownorzedne, trzeba przeprowadzi¢ jaka$ ich wycene
w celu ustalenia ,$rednio” najlepszej kombinacji X\U.

6.2. PRZYKEAD

Nawigzujemy do danych z tabeli 1 i chcemy ustali¢ ,najlepsza” liste naktadéw,
kierujac sie nastepujacym kryterium kombinowanym: Kombinacje X uznajemy za istotng
wzgledem X\U, gdy:

(a) albo $redni wskaznik rankingowy dla X\U stanowi mniej jak 90% S$redniego
wskaznika dla kombinacji X, czyli gdy oy, < 0,90;

(b) albo odchylenia przecietne dla kombinacji X oraz kombinacji zawezonej roz-
nig si¢ przynajmniej o 10% wartosci dla kombinacji X, tzn. gdy dxy < 0,9 dx lub
dX\U > 1,1 dx,

d=73 |0, b} 1)

(c) albo maksima wskaznikéw rankingowych w obu kombinacjach réznig sie
o wigcej jak 10% maksimum dla kombinacji X, czyli gdy of) < 0.9 0.
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Odchylenie przecietne po rozszerzeniu listy niekoniecznie musi wzrosnaé, dlatego
kryterium (b) ma podang postaé¢ przedzialowg. Jesli idzie o $rednig oraz maksimum,
to po rozszerzeniu listy ani $rednia, ani maksimum nie maleje, gdyz wskazniki ran-
kingowe nie maleja.

Etap 1. X = {1, 2, 3, 4, 5}

W tabeli 5 przedstawiono charakterystyki dla I etapu. W ostatniej kolumnie okre-
$lono wynik testu: T oznacza, ze kombinacja X jest istotna wzgledem wszystkich swoich
zawezen o jeden element, N — ze nie jest.

Tabela 5

Charakterystyki wskaznikéw rankingowych — etap I

Kombinacje zawe¢zone X\U . 90%
Maksimum . o
X . (110%) |Wynik | Zawezenie
Charakterystyka 12345 (minimum) L 1
234312,3,45(1,3,45(1,245(1235(1234| miernika | WArtSel | testu | X
dla X
Srednia 2,365 | 1,826 | 2,339 | 2,331 | 1,772 | 1,538 2,339 2,128 N () 1,3,4,5
Odchylenie 1,542 1,370 "
A 1,522 | 0,958 | 1,542 | 1,508 | 1,252 | 1,317 N™)| 1,345
przecietne d (0,958) (1,674)
Maksimum pmax | 7,085 | 5,557 | 7,085 | 7,085 | 7,085 | 5,557 7,085 6,376 N () 1,3,4,5

(") - maksimum miernika wigksze od 90% wartosci miernika dla kombinacji X
(*") = minimum wigksze od 90% miernika dla kombinacji X lub maksimum mniejsze od 110% miernika
dla X

Zrédlo: obliczenia wiasne.

Etap II. X = {1, 3, 4, 5}

Tabela 6

Charakterystyki wskaznikéw rankingowych - etap 11

Kombinacje zawezone X\U Maksimum | 90% (110%)

Charakterystyka | 3X4 5 (minimum) wartosci \Qlyrtnk Za\;\qlz]ime
221345 | 145 | 135 | 1,34 | miernika dax |
Srednia @ 2,339 | 1,790 | 2,117 | 1,718 | 1,516 2,117 2,105 N (%) 1,4,5
Odchylenie e
. 1,542 | 0,964 | 1,489 | 1,266 | 1,324 | 1,489 (0,964) (1,388 (1,697)| N (") 1,45
przecietne d
Maksimum pmax | 7,085 | 5,557 | 7,085 | 7,085 | 5,557 7,085 6,376 N () 1,45

Zrédlo: obliczenia wiasne.
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Etap II. X = {1, 4, 5}

Tabela 7
Charakterystyki wskaznikéw rankingowych — etap III
Kombinacje zawezone X\U Maksimum | 90% (110%)

X .. - .
Charakterystyka 145 (minimum) warto$ci Wynik testu

v 4,5 1,4 1,5 miernika dla X
Srednia 2,117 1,280 1,418 1,020 1,418 1,905 T
Odchylenie o

) 1,489 0,885 1,355 1,007 1,355 (0,885) | 1,340 (1,638) N (%)

przecietne d
Maksimum pmax 7,085 4,741 5,485 7,085 7,085 6,376 N (%)

(") = maksimum miernika wigksze od 90% wartosci miernika dla kombinacji X
(") - minimum wieksze od 90% miernika dla X lub maksimum mniejsze od 110% miernika dla X

Rozwigzanie jest takie jak poprzednio: poszukiwang kombinacjg naktadéw jest
{X1, X4, X5}, co, oczywiScie, ogblnie nie musi mie¢ miejsca.

7. PODSUMOWANIE

1. W artykule opisano problem doboru zmiennych charakteryzujacych naktady
do modelu DEA oraz zaproponowano proste kryteria badania istotno$ci zmiennych
reprezentujacych naklady w modelach Data Envelopment Analysis.

2. Kryterium ma charakter niestochastyczny i opiera sie na badaniu zmian wskaz-
nikéw rankingowych modelu nadefektywnosci DEA na zawezanie lub rozszerzanie
listy naktadéw. Jesli reakcja jest duza, sadzimy, ze odpowiednia zmienna (lub grupa
zmiennych) jest istotna. Je$li natomiast zmiana jest niewielka, przyjmuje sie, ze odpo-
wiednie zmienne sg nieistotne.

3. Charakterystyki zmian wskaZnika rankingowego moga dotyczy¢ na przyktad
jego poziomu lub dyspersji, lub obu tych rzeczy tacznie (kryteria taczone). Za gléwna
charakterystyke uznano maksimum réznic wskaznikéw rankingowych.

4. Na pewno interesujgce bytoby skonstruowanie stochastycznych kryteriéw doboru
zmiennych do modelu DEA, np. analogicznych do powszechnie stosowanej w ekono-
metrii metody regresji krokowej. Wydaje sie to jednak znacznie trudniejsze ze wzgledu
na bardziej zaawansowang strukture matematyczng rozwigzania zadania DEA (jest to
rozwigzanie optymalne zadania programowania liniowego, a wiec zadania optymali-
zacji warunkowej).

5. W artykule rozpatrzono sprawe doboru zmiennych reprezentujacych naktady,
bo wydaje sie, ze w praktyce jest ona najczestsza. Lista rezultatéw, w sensie ktérych
badana jest efektywnos¢ obiektéw gospodarczych, na ogét jest bowiem z gory zadana,
a problem polega na ustaleniu listy istotnych (waznych) naktadéw, pozwalajacych uzy-
skiwaé te rezultaty. Niemniej niekiedy spotyka sie sytuacje odwrotne lub nawet przy-
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padki jednoczesnego ustalania listy istotnych naktadéw oraz rezultatéw. Prezentowane
w artykule idee moga znalez¢ w tych wypadkach bezposrednie zastosowanie.
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PROSTA METODA DOBORU ZESTAWU NAKEADOW W MODELACH DEA
Streszczenie

W artykule omoéwiono problem doboru zmiennych charakteryzujacych naklady do modelu DEA.

Zaproponowano kryterium istotnosci zmiennych reprezentujacych naklady w modelach Data Envelopment
Analysis opierajace si¢ na badaniu reakcji wskaznikow rankingowych modelu SE-CCR na zawgzanie lub
rozszerzanie listy nakltadow. Jesli reakcja jest duza, uwaza si¢, ze odpowiednie zmienne sg istotne. Jesli
natomiast zmiana jest niewielka, przyjmuje sie, ze odpowiednie zmienne sg nieistotne. Podano przyktady cha-
rakterystyk omawianej reakcji. Za gtéwng uznano maksimum réznic wskaznikéw rankingowych. Omoéwiono
sprawe zmian wskaznikéw rankingowych przy rozszerzaniu (zawezaniu) listy obiektow.

Stowa kluczowe: DEA, dobér zmiennych, istotno$¢ naktadu/rezultatu
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SIMPLE METHOD FOR INPUT SELECTION IN DEA MODELS
Summary

The article concerns the problem of selecting inputs in DEA models. The author suggests the input
significance condition for Data Envelopment Analysis models which is based on the response of rank
indicators in SE-CCR model to reducing or extending the list of inputs. The author assumes that a given
input is significant if this response is considerable and isn't significant if the reaction is inconsiderable.
Examples of the response characteristics are provided. Maximum of rank indicator differences is the main
characteristic. The author discusses the problem of changes of rank indicators when extending (reducing)
the list of inputs.

Key words: DEA, variable selection, input/output significance
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PROBLEM PREMII FORWARD NA RYNKU WALUTOWYM - ANALIZA
TEORETYCZNA Z ZASTOSOWANIEM EKSPERYMENTU MONTE CARLO

1. WSTEP

W artykule zajeto si¢ problemem premii forward, a wiec faktem, iz premia for-
ward sugeruje inny kierunek zmiany kursu walutowego niz to ma miejsce na rynku.
Dodatkowym problemem staje si¢ fakt, iz inne badania wskazuja, ze kurs terminowy
forward jest poprawnym predyktorem przyszlego kursu spot.

Celem analizy jest ukazanie jakie cechy muszg posiada¢ zmienne, aby analizy
regresji oparte na poziomach danych sugerowaly poprawng predykcje kursu walu-
towego przez kurs terminowy, natomiast analizy oparte na regresji premii forward
wskazywaly na przeciwny kierunek zalezno$ci pomiedzy przewidywanym przez rynek
terminowy spotem, a realizowanym kursem walutowym. Autor poddaje analizie hipo-
teze, iz odwrotne znaki parametrow w dwoch regresjach moga byé spowodowane
nieobserwowalng zmienng. Zmienna ta charakteryzuje sie silng autoregresja (jest gene-
rowana przez proces o dilugiej ,pamieci”), pozostaje jednakze stacjonarna.

Pierwsza i druga cze$¢ artykutu wprowadza czytelnika w geneze problemu premii
forward. Trzecia prezentuje przeglad literatury odnoszacej sie do badan empirycznych.
Cze$¢ ta wzbogacona jest poprzez wlasne obliczenia dla kurséw walut tzw. core eco-
nomies. Cze$¢ czwarta wprowadza explicite pojecie problemu premii forward opisanej
w literaturze. W kolejnej cze$ci opracowania zostaje dokonany krétki przeglad dotych-
czasowych teorii ttumaczacych problem premii forward. Szésty fragment tekstu ukazuje,
gdzie w teorii ekonometrii moze leze¢ przyczyna odwrécenia sie znaku parametru
dwéch regresji niosgcych podobny wniosek. Cze$¢ sibdma, stanowigca oryginalny wktad
autora, przedstawia eksperyment Monte Carlo (MC), ktéry ma za zadanie potwierdzié¢
asymptotyczne wlasno$ci przedstawione w czeSci pigtej w oparciu o n-elementowe
proby. Osmy fragment opracowania omawia wnioski eksperymentu MC. Wskazuje on
jakimi cechami statystycznymi powinna charakteryzowaé sie nieobserwowalna zmienna
odpowiedzialna za zmiane znaku analizowanej relacji. Cze¢$¢ ta daje odpowiedZ na
przedstawiong we wstepie hipoteze.

* Autor pragnie podzickowaé prof. Janowi Jackowi Sztaudyngerowi oraz uczestnikom jego seminarium
doktorskiego za cenne komentarze. Autor jest réwniez zobowigzany prof. Czestawowi Domanskiemu prof.
Andrzejowi Stawinskiemu oraz dr Januszowi Brzeszczanskiemu za wnikliwe uwagi. Istotng wskazowka dla
autora byly réwniez komentarze Piotra Banbuly z Wydziatu Analiz Rynkéw Finansowych NBP.
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2. WPROWADZENIE

Kursy walutowe sg jednymi z najtrudniej prognozowalnych zjawisk ekonomicznych.
Meese i Rogoff (zob. [21]) pokazali, iz nie da sie przewidzie¢ ich zmienno$ci stosujac
opisowe modele ekonometryczne oparte o dane makroekonomiczne!. Badania zwroé-
city sie zatem w kierunku modeli prognozowania kurséw walutowych na podstawie
informacji dostarczanych przez rynki finansowe. Z tego punktu widzenia kluczowa
jest analiza zachowania sie tychze rynkéw. W tym zakresie istotnym zalozeniem jest
hipoteza efektywnego funkcjonowania rynkéw walutowych?. W najprostszej wersji
hipoteza ta oznacza, ze podmioty na rynkach finansowych:

— wyposazone sg w wiedze pozwalajacg zalozyé ich racjonalne oczekiwania,

- sg neutralne wobec ryzyka3.

Jesli hipoteza neutralnosci wobec ryzyka jest spelniona, to oczekiwane dochody
z utrzymywania aktywéw finansowych w jednej walucie w stosunku do innej waluty,
mierzone oczekiwang zmiang kursu walutowego, musza by¢ roéwne réznicy w stopach
procentowych#:

E(sth)—st:it—i: (1)

gdzie:

E(s;4+1) — oczekiwana warto$¢ logarytmu naturalnego z kursu walutowego spot
za k okresow,

s; — logarytm naturalny z kursu walutowego spot,

i; — stopa procentowa dla waluty krajowej na k-okreséw,

i; — stopa procentowa dla waluty zagranicznej na k-okresow.

Warunek (1) jest powszechnie znany i nosi nazwe niezabezpieczonego parytetu stop
procentowychd. Oczekiwane warto$ci kursu walutowego spot nie sg znane, jednakze
na rynku notowane sg terminowe kursy walutowe. Analiza problemu efektywnos$ci
rynku kurséw walut postuguje sie zatem kursami terminowymi (forward) oraz zalez-
no$ciami miedzy nimi a kursami spot. Jesli przyjaé¢ zatozenie braku barier w przepty-
wach finansowych a tym samym brak mozliwo$ci realizowania zyskéw z arbitrazu,
to réznica pomi¢dzy kursem forward i biezacym kursem spot powinna byé réwniez
rowna dysparytetowi stép procentowych®:

1 Meese i Rogoff [21] poréwnali wartosci prognostyczne szeregu modeli ekonometrycznych, zaden
z nich nie dawal prognoz lepszych niz prognoza naiwna.

2 Definicje form efektywnosci rynku mozna znalez¢ w [2], [10], [11].

3 Jest to najprostsza posta¢ tej hipotezy, znana czesto jako Risk Neutral Efficient Market Hypothesis
RNEMH. Hipoteza ta moze by¢ rozszerzana tak, aby dopusci¢ istnienie premii za ryzyko zwigzanych
z awersja do ryzyka podmiotéw ekonomicznych (zob. [25]).

E(s 1+
M =17 li natomiast po zlogarytmowaniu obu
l?
stron i zastosowaniu przyblizenia: In (1 + i;) = i; powstata formuta (1).
5 Ang. Uncovered Interest Parity (UIP), (zob. np. [20]).

4 Wyjsciowa wersja réwnania jest nastepujgca:

t . .
+, po zlogarytmowaniu obu stron i zasto-

— R o r 1+
Wyjsciowa wersja rownania jest nast¢pujgca: S 1w
t

sowaniu przyblizenia: In (1 + i;) = i; otrzymano (2).
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ff_I:it_i: @)
gdzie:
fi — logarytm naturalny z kursu forward dotyczacego kursu spot z okresu ¢ + k,
s; — logarytm naturalny z kursu walutowego spot,

i; — stopa procentowa dla waluty krajowej na k-okreséw,
i; — stopa procentowa dla waluty zagranicznej na k-okresow.

Zdefiniowany warunek znany jest jako zabezpieczony parytet stop procentowych.
Przyréownujgc lewe strony réwnan (1) i (2) mozemy zapisaé¢ formule stanowigcg istote
zalozenia neutralnos$ci wobec ryzyka, efektywnego rynku finansowego:

E(sivd) =8 =/ = (3)
lub w prostszej formie
E(s, i) =11 “)

Formuta (4) prezentuje zalozenie braku premii za ryzyko, wynika z niej bowiem,
ze emitent kursu forward nie domaga sie dodatkowej premii za okreslenie wartosci
oczekiwanego kursu. Nalezy podkresli¢, ze przy zalozeniu racjonalnych oczekiwan,
zrealizowana przyszla warto$¢ kursu spot réwna jest oczekiwanej wartoSci przysztego
kursu spot skorygowanej o btad losowy.

S, = E(s, ) T & (&)
przy czym:
E(e,) = 0; var(e,) = o* oraz &, ~ IID
Powyzsze zalozenie pozwala przej$¢ do wzoré6w umozliwiajgcych ekonometryczng

weryfikacje hipotezy méwigcej o efektywnosci rynkéw.

3. EKONOMETRYCZNA WERYFIKACJA HIPOTEZY EFEKTYWNOSCI RYNKOW FINANSOWYCH

Weryfikacja hipotezy traktujacej o stabej formie efektywnosci rynkéw finansowych
moze zostaé¢ przeprowadzona przy pomocy nastepujacej regresji (zwanej takze regresjg
na poziomach):?

S =@ B ey (6)

gdzie:
St+k — logarytm naturalny kursu spot w okresie ¢ + k,

7 Ang. level regression w pracy [5].
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f% - logarytm naturalny kursu forward w okresie ¢, zapadajacego za k okreséw,
e+ — sktadnik losowy,
ay, fr, — szacowane parametry réwnania.

Przy zalozeniu, ze rynek dziata efektywnie, oszacowanie parametru ff; powinno
nie r6znic sie statystycznie istotnie od jednosSci, natomiast oszacowanie ¢, nie powinno
réznié sie statystycznie istotnie od zera.

Wezesne badania pokazaly, iz parametr f; jest statystycznie nieistotnie rézny od 1,
natomiast parametr «; przyjmuje niewielkie wartoSci, czesto statystycznie nieistotne
(zob. [6], [14], [19]). Wynik ten potwierdzajg takze estymacje parametréw modelu (6)
oparte na probie dotyczacej danych kwartalnych od stycznia 1980 do lipca 2006 dla
4 podstawowych walut — franka szwajcarskiego, marki niemieckiej8, jena oraz funta
szterlinga wobec dolara amerykanskiego. Wyniki tej estymacji (por. tabela 1) w zna-
czgcej mierze potwierdzajg oszacowania otrzymane we wcze$niejszych badaniach (por.

(6], [14], [19]).

Tabela 1

Wyniki estymacji regresji na poziomach

1

Br

ar,

Waluta
Btad
standardowy
Warto$¢ p

Btad
standardowy
F testu Walda

dla H, 0 ﬂ I
istotnoSci
Kointegracja

statystyki E-G

Warto$¢ statystyki
dla 5% poziomu

Warto$¢ statystyki
testu kointegracji
Engle’a Grangera
Warto$¢ krytyczna

zmienne sg
CHF | 0,0329 | 0,0191 | 0,9798 | 0,0417 0,2346 | 0,6292 | -8,1695 -2,8882 .
skointegrowane

zmienne sg
DEM | 0,0138 | 0,0242 | 0,9959 | 0,0375 0,0119 | 09135 | -7,7556 -2,8882 .
skointegrowane
zmienne sg
GBP |-0,0817| 0,0218 | 0,8645 | 0,0442 9,3983 | 0,0028 | -6,8813 -2,8882 .
skointegrowane
zmienne sg
JPY | 0,1988 | 0,1189 | 0,9644 | 0,0241 2,1799 | 0,1428 | -4,0254 -2,8882 .
skointegrowane

Jednak powyzszy sposob testowania hipotezy efektywnosci rynkéw finansowych
stal sie niepopularny ze wzgledu na problem regresji pozornych, ktérych przyczyna
jest niestacjonarno$¢ obu kluczowych zmiennych. Niestacjonarno$é tych zmiennych jest
takze potwierdzona w oparciu o prébe, na ktérej analizowano regresje (6) w niniejszym
artykule (por. tabela 2 i tabela 3). Z tego tez wzgledu do analizy relacji pomiedzy kursem
forward a przysztym kursem spot zaczeto wykorzystywaé nastepujace réwnanie:

8 Dane dla marki niemieckiej po wprowadzeniu euro zostaly wyznaczone w oparciu o kurs euro/dolar
oraz o staly kurs konwersji marki niemieckiej na euro.
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Sipr TS, T @ +,8(ff‘ _Sz)+ Cttk

(D

Biorac pod uwage fakt, iz kurs spot jest zmienng zintegrowang w stopniu pierw-
szym to jej przyrost jest zmienng stacjonarng. Badania empiryczne dotyczace stacjo-
narno$ci premii forward f* — s, nie sg jednoznaczne dla wszystkich walut®. Analizy
dotyczace kluczowych kursé6w walut (mamy na mysli waluty zwigzane ze stabilnymi,
duzymi gospodarkami) wskazujg na stacjonarno$¢ premii forward (zob. [4]). Problem
niestacjonarno$ci premii forward najprawdopodobniej wystapi dla gospodarek z rynkéw
wschodzgcych!0. Préba uzywana w tym opracowaniu potwierdza zjawisko stacjonar-
no$ci premii forward kluczowych walut (por. tabela 4 i tabela 5).

Tabela 2
Wyniki testu stacjonarno$ci ADF
Hy:X~I(1) Hy:X~1(2)

Waluta Wartos¢ kry‘tl\}[irztr?jé dla Wartos¢ kry\gil;t::aéé dla zintitgorrc))l\?vr;nia
statystyki 5% poziomu Wartos$¢ p | statystyki 5% poziomu Wartos¢ p zmiennej
testu ADF istotnosci testu ADF istotnosci

CHF -1,5689 -2,8889 0,4949 -10,5490 -2,8892 0,0000 I(1)
CHF3M -1,6087 -2,8889 0,4746 -9,9894 -2,8892 0,0000 I(1)
DEM -1,4903 -2,8889 0,5348 -9,8442 -2,8892 0,0000 I(1)
DEM3M -1,5570 -2,8889 0,5010 -9,2704 -2,8892 0,0000 I(1)
GBP -2,7196 -2,8889 0,0741 -9,0331 -2,8892 0,0000 I(1)
GBP3M -2,6319 -2,8889 0,0898 -8,8180 -2,8892 0,0000 I(1)
JPY -1,6876 -2,8889 0,4346 -5,3937 -2,8892 0,0000 I(1)
JPY3M -1,6211 -2,8889 0,4683 -5,2479 -2,8892 0,0000 I(1)
Tabela 3
Wyniki testu stacjonarno$ci KPSS
Waluta Waigﬁs i;tg;tyki vgell;t;;(; I;I;),;ti};crrzlrlia Efekt zintsetg(.)rlt))l\flr;.nia
istotnosci zmiennej
CHF 0,6770 0,463 odrzucamy HO I(1)
CHF3M 0,6388 0,463 odrzucamy HO 1(1)
DEM 0,4635 0,463 odrzucamy HO 1(1)

9 Przeglad analiz stacjonarno$ci mozna znalez¢ w pracy [8].
10 Dzieje sie tak ze wzgledu na niestacjonarno$é premii za ryzyko, ktéra zmienia sie w sposéb dyna-
miczny i nieposiadajacy trwalej tendencji w przypadku krajéow rynkéw wschodzacych.
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cd. tabeli 3
Waluta Wal;te(;iél ig)tg;tyki Vzell;tgs‘;; l;?;?:.)cnzl?la Efekt zintsetg(.)rzl\?v;nia
istotnosci zmiennej
DEM3M 0,4173 0,463 nie odrzucamy HO 1(0)
GBP 0,0971 0,463 nie odrzucamy HO 1(0)
GBP3M 0,1112 0,463 nie odrzucamy HO 1(0)
JPY 0,8784 0,463 odrzucamy HO I(1)
JPY3M 0,8905 0,463 odrzucamy HO 1(1)
Tabela 4
Wyniki testu stacjonarno$ci ADF dla premii forward
Ho:X~I(1)
Stopien
testu ADF istotgoéci i pmennd
CHIM-CHF -3,097113 -2,8892 0,029792 1(0)
DEMIM-DEM -2,641671 -2,8892 0,087962 I(1)
GBPIM-GBP -3,076104 -2,8892 0,031447 1(0)
JPYIM-JPY -3,112091 -2,8892 0,028658 1(0)
Tabela 5
Wyniki testu stacjonarnoéci KPSS dla premii forward
Waluta Wal;g;ii E;tggtyki Vglellerltgi/z I;I(;}jzti}(;iilllla Efekt Zintsetg(;”il\f/r;.nia
istotnosci zmiennej
CHIM-CHF 0,3906918 0,463 nie odrzucamy HO 1(0)
DEMIM-DEM 0,4027273 0,463 nie odrzucamy HO 1(0)
GBPIM-GBP 0,1593961 0,463 nie odrzucamy HO 1(0)
JPYIM-JPY 0,1190861 0,463 nie odrzucamy HO 1(0)

4. PROBLEM PREMII FORWARD

Oczekiwane wartosci parametréw regresji (7) sa analogiczne do oczekiwan zwigza-
nych z regresjg (7). Jednakze w empirycznych analizach réwnania (6) zazwyczaj otrzy-
mywane sg oszacowania «, ktére nie sg statystycznie rézne od 0 oraz oszacowania 3,
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ktére sg statystycznie istotnie r6zne od jednosci (czgsto badacze otrzymujg oszacowania
parametru 8 mniejsze od 0) (zob. [8], [12], [17], [23]). Rezultaty te odbiegajg zatem
istotnie od zaktadanej w hipotezie efektywnie dzialajgcego rynku wartosci parametru
p réwnego jeden. Co wigcej, mimo iz ten rezultat jest niezgodny z podstawowsg intui-
cja, wystepuje w szeregu analiz empirycznych. Froot (zob. [15]) wskazuje, iz $red-
nia warto$¢ oszacowanego parametru § w 75 artykutach naukowych wynosi -0,88.
Zjawisko to znane jest w literaturze jako ,problem (zagadka) premii forward”!!. Wynik
ten potwierdza takze analiza oparta o probe wczesniej wykorzystywang w niniejszym
artykule (por. tabela 6). Zastosowany test Walda wskazuje, iz oszacowanie parametru
p jest statystycznie istotnie rézne od 1.

Tabela 6

Oszacowania regresji premiii forward

Warto$¢ statystyki
Waluta a Blad p Blad F testu Walda dla Warto$¢ p
standardowy standardowy
H() :ﬂL =1
CHF -0,01370 0,00885 -0,42048 0,22077 41,39883 0,00000
DEM -0,00437 0,00665 -0,26028 0,22009 32,78892 0,00000
GBP 0,01091 0,00654 -0,48793 0,22599 43,34861 0,00000
JPY -0,03125 0,01018 -0,79616 0,26565 45,71816 0,00000

Evans i Lewis potwierdzili, ze kurs forward i implikowany przez niego kurs spot
sg zmiennymi skointegrowanymi, a wiec estymator MNK regresji (6) jest estymato-
rem superzgodnym (zob. [9]). Oznacza to, ze w oszacowaniach parametréw réwna-
nia (6) nie pojawil sie problem regresji pozornej. Mamy wiec do czynienia ze znaczng
rozbiezno$cia wynikéw pomiedzy oszacowaniami parametru § w regresji opartej na
poziomach i regresji opartej na premii forward. Dalsza analiza skoncentruje sie na
dwéch kluczowych pytaniach:

- po pierwsze, czy istnieje ekonometryczne wyjasnienie odwrécenia znaku parame-
tru przy przejsciu z réwnania opartego na poziomach danych do drugiego réwnania
opartego na premii forward,

- po drugie, czy istnieje ekonomiczne uzasadnienie dla negatywnego oszacowania
parametru f w regresji premii forward?

5. INTERPRETACJA EKONOMICZNA PRZYCZYN OTRZYMANIA NEGATYWNEGO ZNAKU
W REGRESJI PREMII FORWARD

Ze wzgledu na fakt, iz prezentowana analiza koncentruje si¢ na metodach eko-
nometrycznych, problem ekonomicznej interpretacji premii forward zostanie jedynie
pobieznie naszkicowany.

11 Ang. Forward Premium Puzzle lub Forward Discount Puzzle.
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Jak juz wspomniano, przewidywana relacja kursu forward do przyszlego kursu
spot jest oparta o dwa kluczowe zalozenia:

- brak premii za ryzyko, a wiec fakt, iz kurs forward nie zawiera w sobie dodat-
kowej oplaty wymaganej przez emitenta za prognozowanie przyszlego kursu. Wynika
z tego, ze kurs forward odpowiada oczekiwanemu kursowi spot (por. réwnanie (4)),

- oczekiwania rynku dotyczace przysztego kursu spot sg oczekiwaniami racjonal-
nymi, tzn. przyszly kurs spot jest rowny sumie oczekiwan i nieskorelowanego z nimi
sktadnika losowego o rozktadzie normalnym (por. réwnanie (5)).

Literature ekonomiczng dotyczaca problemu premii forward mozna podzieli¢ na
dwa nurty, jeden jako przyczyne otrzymania negatywnego znaku oszacowanego para-
metru regresji, wskazuje premie za ryzyko, natomiast dugi nurt koncentruje sie na
odejsciu od hipotezy racjonalnych oczekiwan.

Premie za ryzyko mozna oznaczy¢ jako py:

ff:E,(SH_k)-l-pt (8)

Podstawowym zalozeniem w przypadku préby wyjasnienia problemu premii for-
ward poprzez premie za ryzyko jest jej zmienno$¢ w czasie. Gdyby premia za ryzyko
byla stala w czasie to musiataby znalez¢ swoje odzwierciedlenie w wyrazie wolnym
regresji i nie wplynetaby na oszacowanie parametru . Zmienno$¢ premii za ryzyko
w czasie nie jest jednak warunkiem wystarczajagcym, wazna jest rowniez skala tej
zmienno$ci. Engel wskazatl na dwa kluczowe wnioski wynikajgce z literatury opartej
o premie za ryzyko (zob. [8]). Po pierwsze, wariancja, oczekiwanej deprecjacji kursu
spot jest zbyt duza, aby mogta by¢ wyjasniona poprzez konwencjonalne modele pre-
mii za ryzyko. Po drugie, premia forward jest zbyt silnie negatywnie skorelowana ze
zmiang kursu spot, a przez to nie jest zgodna z zadnym modelem premii za ryzyko.
Generalna konkluzja, jaka mozna wyciagnaé z tego typu podejScia jest taka, ze pre-
mia za ryzyko moze spowodowaé, iz oszacowanie parametru f jest rézne od jednosci.
Jednakze premia za ryzyko nie jest w stanie wyjasnic¢ tak duzej rozbieznosci pomiedzy
warto$cig oszacowang a przewidywang przez teorie, czyli ujemnej warto$ci oszaco-
wania parametru f3.

Odejscie od racjonalnych oczekiwan oznaczono w nastepujgcy sposob:

Spvr = E(si00) T g i ©

gdzie n;4) oznacza systematyczny blad prognozy.

Odejscia od racjonalnych oczekiwan dotyczacych przysztego kursu spot sg ttuma-
czone trzema réznymi podej$ciami: bankami spekulacyjnymi, tak zwanym ,problemem
peso” oraz mechanizmami uczenia sie. Pierwsze dwa spotykaja sie z krytyka, poniewaz
sa to efekty krétkotrwale, co stoi w sprzecznosci z dlugotrwatym charakterem problemu
premii forward (zob. [24]). Ostatnie podejScie rowniez bylo poczatkowo zaliczane do
efektow krétkotrwatych, aczkolwiek najnowsze prace wskazujg, ze mogg by¢ traktowane
jako efekty state (oparte o Constant Gain Learning) (zob. [1], [3], [18], [22]).

Warto podkresli¢, ze problem odejscia od zerowej premii za ryzyko lub rezygnacji
z zalozenia racjonalnych oczekiwan byly testowane oddzielnie, to znaczy zakladano
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uchylenie jednego warunku przyjmujac, iz drugi jest spelniony. Kwestie te¢ wyjasniajg
badania oparte o dane z ankiet dotyczacych oczekiwan walutowych formowanych
przez uczestnikéw rynku walutowego (zob. [7], [13], [16], [26]). Badania te wskazujg
na fakt, iz problem premii forward jest w wiekszej mierze wywolany przez odejscie
od hipotezy racjonalnych oczekiwan, niz przez niezerowe premie za ryzyko.

6. EKONOMETRYCZNE PRZYCZYNY ODWROCENIA SIE ZNAKU W ESTYMACJI OBU REGRESJI

Gléwnym celem niniejszego artykutu jest analiza ekonometrycznych przyczyn,
odwrdcenia sie znaku szacowanego parametru f w dwoch regresjach (6) i (7), o analo-
gicznej interpretacji ekonomicznej. Problem jest analizowany zaréwno w ujeciu teore-
tycznym jak i poprzez zastosowanie eksperymentéw Monte Carlo. Zaktadamy hipoteze
Ze niestacjonarne zmienne w regresji ,na poziomach” (6) sa w stanie ,wygluszy¢” inne
efekty stacjonarne, te z kolei ujawniajg sie w pelnej sile w przypadku regresji opartej
jedynie o zmienne stacjonarne (7).

W nastepujacej sekcji zostanie przedstawiony mechanizm powodujacy, Ze estymacja
parametréw na pozér réwnowaznych modeli (6) i (7) daje inne wyniki. W tym celu
zalozono, ze istniejg dwie przyczyny odchylenia od jedno$ci oszacowanych wartosci
parametru f w réwnaniu regresji premii forward. Pierwszg przyczyng jest wystepo-
wanie zmiennej w czasie premii za ryzyko, natomiast drugg zatozenie, iz oczekiwania
nie sg formowane wedtug schematu ,oczekiwan racjonalnych”. Przyczyny te mozna
zapisaé nastepujaco:

Seor =it m, (10)

gdzie:
p; — 0znacza zmienng w czasie premie za ryzyko,
N+ — oznacza systematyczny btad prognozy.

Przyjmujgc, ze zmienne obrazujgce kurs forward i odpowiadajgcy mu przyszly kurs
spot sa skointegrowane, mozna stwierdzi¢, iz zmienna p; + 5, musi by¢ stacjonarna,
aby réwnanie (10) bylo zbilansowane!2. Zakladajac, iz przyszly kurs spot jest opisany
relacja (10) mozemy przedstawi¢ oba estymatory MNK parametréw S, i 8 (por. [5]):

L Cov(s,y wff)  Cov(ff+p,+ 1, W fY)
Lo var(ff) Var(f¥)
Cov(ppf¥) — Cov(n, i 1uf¥)

Var(ff) Var(ff)

(11)

12 Evans i Lewis [9] wykazali, iz dla kluczowych walut kursy terminowe i kursy spot z kofica okresu,
na jaki zostal wystawiony forward sa skointegrowane.
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Cov(sHk — st,fiC — s[) _ Cov(ff —s,+tp,+ ﬁt,ff — Sr)
Var(ff — s[) Var(ff — st)
Cov(p[,fi‘ B St) Cov(ﬁ[,ff B Sz)
Var(ff — Sz) Var(ff — s[)

B =
(12)

W réwnaniach (11), (12) dwa sktadniki sumy bedace po prawej stronie réwnania
odpowiadajg odstepstwom od hipotezy zerowej premii za ryzyko i racjonalnych ocze-
kiwan. Majac na uwadze fakt, ze kurs forward jest zmienng niestacjonarng, a wiec
taka, ktéra nie posiada skonczonej wariancji, mozna zauwazyé, ze mianowniki obu
sktadnikéw sumy stojacych po prawej stronie réwnania (11) beda dazy¢ do nieskonczo-
nosci. Tym samym sktadniki odpowiadajgce odchyleniom od zerowej premii za ryzyko
i od zalozenia racjonalnych oczekiwan bedg dazy¢ do zera. Efekt ten nie wystepuje
w przypadku regresji opartej o premie forward, poniewaz premie te sg stacjonarne,
tym samym majg skonczone wariancje. Powyzsza analiza, przeprowadzona przez
Chakraborty’ego i Haynesa wykazala, ze w regresji opartej na poziomach (6) pewne
cechy statystyczne zanikajg natomiast uwypuklajg sie w regresji (7) opartej o premie

forward (zob. [5]).

7. EKSPERYMENT MONTE - CARLO

Rozwazania zaprezentowane powyzej dotyczyly zachowania sie estymatora w przy-
padku, gdy proba dazy do nieskonczonosci. W takiej prébie, wariancja zmiennej niesta-
cjonarnej jest nieskonczona. Jednakze w warunkach analizy ekonometrycznej proby sg
ograniczone skoniczong liczbg obserwacji. Z tego wzgledu nalezy rozwazyé, czy moz-
liwe jest osiagniecie efektu odwrécenia znaku oszacowania parametru § w regresjach
opartych o prébe z zadang skoficzong liczebnos$cig. Przeprowadzono eksperyment MC
majacy na celu sprawdzenie, w jakich warunkach stacjonarna zmienna jest w stanie
wywolaé odwrécenie znaku szacowanego parametru modelu. Co wiecej, sprawdzono,
czy taki prosty eksperyment moze pozwoli¢ na replikacje warto$ci oszacowan i statystyk
wystepujacych w przypadku estymacji opartych o dane rzeczywiste.

Z punktu widzenia eksperymentu kluczowe sa réwnania generujace zmienne.
Nalezy mie¢ na uwadze, ze kurs spot w okresie s;, forward f! oraz przyszly spot ;11
sg zmiennymi niestacjonarnymi, ktére powinny dzieli¢ wsp6lny trend stochastyczny.
W niniejszym artykule uznano, iz tym wspdlnym trendem stochastycznym dla przyszlego
spotu s;41 i obecnego forwardu f' moze by¢ obecny kurs spot s;,. Przyszly kurs spot
jest zalezny od dzisiejszego stanu wyjSciowego, natomiast punktem wyjscia prognozy
jest rowniez obecny poziom kursu spot s;. Z tych wzgledéw kurs spot jest generowany
przez proces blgdzenia losowego, a wiec przez proces niestacjonarny. Co wiecej proces
ten powinien zawiera¢ dodatkowy czynnik m;, ktéry bedzie procesem stacjonarnym:

Sip1 =8, tm + g, (13)
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Jak zauwazono wczesniej, kurs forward f; powinien by¢ wyznaczony w oparciu
o dzisiejszy kurs spot s;, ktoéry stanowi jego cze$¢ niestacjonarng oraz o zmienng sta-
cjonarng #1;. Zmienna ta zostaje wprowadzona do réwnania opisujgcego kurs forward
ze zmienionym znakiem tak aby w regresji opartej na premiach forward otrzymaé
efekt odwrécenia znaku:

fi=s—m+tey, (14)
Majac na uwadze réwnania (13) i (14) mozna zapisa¢ nastepujaca relacje:
St+1:f}+2mt+8lt_82t (15)

Powyzsze réwnanie jest rownowazne réwnaniu (10), ktére ukazywato wptyw innych
czynnikéw na relacje pomiedzy kursem spot i forward. Zmienng 211, mozna interpre-
towac jako tgczny efekt odstepstwa od zalozen zerowej premii za ryzyko i racjonalnych
oczekiwan. Zatem 2m; odpowiada sumie p; + 7,41 z réwnania (10).

Nastepnym etapem eksperymentu MC, kluczowym z punktu widzenia tego arty-
kutu, jest okreslenie postaci funkcyjnej zmiennej m,. O zmiennej tej wiadomo jedynie,
iz powinna by¢ stacjonarna tak, aby nie zakléci¢ kointegracji kursu forward i spot.
Z tego tez wzgledu zapisano zmienng #n1; w postaci ogblnego procesu autoregresyjnego,
ktérego parametry (¢ i 0) beda kalibrowane dla réznych wartos$ci:

m, = ¢m,_ | + Og, (16)

gdzie:
¢ — parametr spetniajacy warunek |¢| < 1, ktéry okresla sile autoregres;i,
0 — parametr moderujacy site zaburzania wywotanego przez sktadnik losowy.

8. WNIOSKI Z EKSPERYMENTU MC

W kazdym eksperymencie MC, wykonano 5 tysiecy replikacji i otrzymano 5 tysiecy
oszacowan parametrow regresji opartej na poziomach jak i na premii forward.
Eksperyment byl powtarzany dla 7 réznych warto$ci parametru ¢(-0,9; -0,6; -0,3;
0; 0,2; 0,6; 0,9), a takze dla 3 réznych wartosci parametru 6(0,1; 1; 10) w procesie
generujacym #1;. Lacznie przeanalizowano 21 scenariuszy. Zbiorcze wyniki ekspery-
mentéw dla wszystkich scenariuszy mozna znalezé w tabeli 7. Procesy generowania
danych tworzyly szeregi czasowe skladajace sie z 200 elementéw kazdy. W celu pomi-
niecia problemu warto$ci poczatkowej (startowej) do estymacji uzywano 100 ostatnich
obserwacji. Wielko$¢ préb zostata wybrana nieprzypadkowo, tak aby w przyblizeniu
odpowiadaé prébie prawdziwych danych uzywanych w pierwszej czesci tej analizy.



Marek Raczko

102

L9000 61660 | LL660 [4321] L0000 | 0000°0 %96y L80Z°0 0810°0- | 95700 | 6€T€°09 | THTO'0T | 0S¥9'6 | 60
<1100 €€66'0- | €£66°0- 0€v10 9100°0 | 20000 %91°LL €1€70 TEEY0 | 88TY'0 | ¥ILO'EY 0€08% | OLVLS | 90
9¢10°0 90660 | 90660 TEV1°0 61000 | 20000 %9L°66 r161°0 LTS9°0 | 98790 | LTS9'SE 6€€8°T | ¥99LE | €0
€v10°0 L686°0- | L6860 SEPI0 0700°0 | 20000 %00°001 9r1°0 vP8L0 | TLSL'O | T68€T€E €588T | 68LYVT | O o1
0¥10°0 00660 | 10660 ov¥1°0 €000°0 | 20000 %00°001 IL11°0 6S¥8°0 | 07780 | 0¥09°67 Tl | 96781 | T0
81100 7€66'0- | 7€66°0- 99¥1°0 9000°0 | £000°0 %8L‘66 7590°0 vT€6'0 | 81260 | TTLY'6T ST19°0 | v¥¥80 | 90
¥200°0 vL66°0- | €L66°0- 81910 6000°0- | 10000 %TE'LE €100 S086°0 | L6L60 | 8096°6S 1260 | S6¥9°0 | 6°0
88L0°0 81€8°0- | v¥T80- 8IET0 9000°0- | 20000 %06°1€ 0L¥Z'0 76070 | ¥10%°0 SL6E'S YEVI'S | 69L6S | 60
12800 ¥809°0- | 8509°0- z1zro ¥000°0 | S000°0 %8166 1SL1°0 €60L°0 | TI89°0 8500°S 0SLY‘T | €861°C | 90
89800 1125°0- | 01250 1021°0 20000 | 90000 %8666 3¢VI0 €06L°0 | S6SL0 8YET'Y 0S€8°T | OTTH'T | €0
L980°0 ¥96%°0- | 9960 9¢T10 L000°0 | 80000 %00°001 0€21°0 8¥€8°0 | 6L08°0 96SLE vSOv‘T | 09167 | 0 I
89800 0L0S°0- | 95050 06210 €200°0 | 8000°0 %00°001 9801°0 1€98°0 | S8¢€8°0 7679°¢ TELTT | 6209°T | T0
7L80°0 16650~ | SL65°0" 9%ST0 0€00°0 | 60000 %¥6°66 ¥TLO'0 79260 | LT16°0 €v19°c 8%09°0 | 79980 | 90
€580°0 72080 | T96L°0- Srrzo 9100°0 | €100°0 %TL6Y STr0'0 L8L6'0 | TLL6'D ¥S8T°9 €9S1°0 | 80LZ°0 | 60
8101°0 9.¥0°0- | €8+0°0- LTOT0 80000 | L0000 %00°001 €101°0 0S80 | STS8°0 vL6T'T Y9€0'T | 98LY'T | 60
¥001°0 ¥T10°0- | T€10°0- ¢101°0 90000 | L0000 %00°001 L960°0 6188°0 | 11980 1€80°C €996°0 | €T6€T | 90
¥001°0 L8000~ | 9800°0- 9101°0 2000°0 | 8000°0 %00°001 19600 v€88°0 | ¥798°0 9890°C ¥9S6°0 | S6LET | €0
€001°0 7L00°0- | SL00°0- LTOT0 L0000 | 80000 %00°001 85600 T788°0 | 1€98°0 8¢90°C v6S6°0 | T€LET | 0 1’0
€001°0 €L00°0- | 6L00°0 6101°0 €000°0 | 8000°0 %00°001 L5600 L¥88°0 | S€98°0 LT90C 09v6°0 | 989¢°T | T0
¥001°0 6210°0- | 92100 6€01°0 0000°0 | 6000°0 %00°001 87600 76880 | $998°0 1790°C 01260 | TLEET | 90
9101°0 90¥0°0- | L6£0°0- €S€T°0 ¥000°0 | 01000 %00°001 6180°0 TTT6°0 | LTO6°0 6811°C 1€09°0 | #8960 | 60
Amopurepuers BUBIPOUIL | BIUPIIS Amop.repuess BURIPOW | BIUPAIS saaox|Amop.repuess BUBIPOW | BIUPAIS Amop.repuess BURIPOU | BIUPAIS
PEiq . TP . T uphuem Piq . | P . o
-01391U10yS ¢
g o ferzpn um o ¢
paemioj drwaad o euredo elsorgoy yoeworzod eu elredo elsaidoy

L ®[aqeL

DN MOTUAWAIASYD I IUAM




Problem premii forward na rynku walutowym... 103

Nalezy zauwazy¢, iz w przypadku niskiej wartosci parametru moderujgcego warian-
cje bledu w procesie m; (0 = 0.1), nie mozna osiggnaé wystarczajaco niskiego oszaco-
wania  w regresji premii forward. Wynika stad wniosek, iz odstepstwa od zalozenia
zerowej premii za ryzyko lub racjonalnych oczekiwan musza charakteryzowaé sie
okreslong wariancja, ktéra nie moze by¢ mata. Z tego tez wzgledu w celu skalibrowania
procesu, ktéry poprawnie replikowalby wartosci otrzymywane w rzeczywistych estyma-
cjach, nalezy sie koncentrowaé na wyzszych warto$ciach wariancji btedu. Mozna takze
zauwazy¢, iz wszystkie procesy generujgce dane, w ktérych parametr ¢ jest skalibro-
wany na wielko$ci ujemne, nie generujg wystarczajaco bliskich jedno$ci oszacowania
parametru ;. Co wiecej w przypadku gdy parametr ¢ jest bliski jednosSci otrzymu-
jemy niewielkg liczbe réwnan skointegrowanych, co réwniez jest niezgodne z tym co
obserwujemy badajgc zalezno$ci wystepujace w rzeczywisto$ci. Skoncentrowano, wiec
uwage na zmiennej m; generowanym przez proces o umiarkowanej (0 = 1) i wysokiej
(0 = 10) wariancji. W przypadku takiego scenariusza mozna zauwazy¢, ze wzrostowi
stopnia autoregresji procesu m, towarzyszy zblizanie sie oszacowan f; do 1 a osza-
cowan f do -1.

Sposréd réznych scenariuszy eksperymentu, wartoSci parametréw ¢ = 0.6 oraz
0 = 10 sa tymi, dla ktérych otrzymane oszacowania sg najblizsze wynikom prezento-
wanym w czeSci pierwszej tej analiz, a wiec sa najblizsze warto$ciom rzeczywistym.
Nalezy takze zauwazy¢, iz wielko$é parametru ¢ nie wplywa znaczgco na wyniki regre-
sji opartej na poziomach, natomiast w przypadku regresji opartej na premii forward
wplyw ten zalezy od wariancji zaburzen czynnika m,. W przypadku niskiej wartosci
zaburzen, stopieni autoregresji komponentu #;; ma znaczacy wplyw na oszacowania
parametru 8. Wraz ze wzrostem stopnia autoregresji tego czynnika oszacowania para-
metru § zblizajg sie do warto$ci —1. Mozna zauwazy¢, iz premia za ryzyko badz
odejscie od racjonalnych oczekiwan powinno charakteryzowac sie nie tylko wysokim
stopniem autoregresji, ale takze duzg wariancjg, ktéra nie zaburza réwnania opartego
na poziomach, ale pozwala na silniejsze odwrécenie znaku w regresji opartej na pre-
miach forward dzieki wiekszym resztom.

9. ZAKONCZENIE

W artykule przedstawiono, iz przy odpowiednim doborze proceséw generujacych
zmienne mozna otrzymaé¢ odwrdcenie znaku przy przejSciu ze specyfikacji opartej
na poziomach danych do estymacji opartej na premii forward. Fakt ten potwierdza
sformutowang na poczatku pracy hipoteze wskazujaca na problem ,wygluszenia”
wplywu czynnikéw stacjonarnych na oszacowania parametréw w przypadku regresji
kointegrujacej, a ich ujawnienie sie w przypadku regresji opartej na premii forward.
Innymi stowy zostata potwierdzona hipoteza badawcza, ze przyczyng odwrécenia znaku
parametru regresji jest zmienna stacjonarna charakteryzujgca sie odpowiednig do$é
znaczaca sila autoregresji.

Zastrzezenie moze budzi¢ niewielka warto$é¢ bledu w przypadku regresji opartej
na premii forward. W przypadku danych rzeczywistych zaobserwowano, iz blad stan-
dardowy w estymacji opartej na poziomach byt niski, natomiast w estymacji opartej na
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premii forward byl wysoki. Tego efektu nie udato si¢ odwzorowaé w prostym schemacie
MC. Problem ten ukazuje, iz zachodzaca relacja, ktéra powoduje odwrécenie znaku
musi mie¢ bardziej ztozong posta¢. Bedzie to przedmiotem dalszych badan autora.

Student studiéw doktoranckich Uniwersytetu £6dzkiego
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PROBLEM PREMII FORWARD NA RYNKU WALUTOWYM - ANALIZA TEORETYCZNA
Z ZASTOSOWANIEM EKSPERYMENTU MONTE-CARLO

Streszczenie

Niniejszy artykul przedstawia ,problem premii forward” (Forward Premium Puzzle), ktéra mozna
w uproszczeniu rozumie¢ jako trwate odchylenie pomigdzy kursami terminowymi forward a oczekiwanymi
kursami spot. Punktem wyjscia artykutu jest prezentacja obecnego stanu badan zaréwno teoretycznych
jak i empirycznych w odniesieniu do opisanego problemu. Gléwna cz¢$é opracowania koncentruje si¢ na
poréwnaniu dwdch regresji: pierwszej opartej na relacji na poziomach (level regression) oraz drugiej opartej
na premii forward (forward premium regression). Paradoksalnie, te dwa podejécia do modelowania nieza-
bezpieczonego parytetu stép procentowych (Uncovered Interest Parity) dajg rozbiezne rezultaty. W artykule
pokazano, ze jednym z powodéw odwrécenia sie znaku w przejéciu z jednego réwnania ekonometrycznego
do drugiego moze by¢ nieobserwowalna zmienna. Wskazano, iz w przypadku wystapienia stacjonarnej zmien-
nej reprezentujacej premi¢ za ryzyko i odejscie od racjonalnych oczekiwan, regresja oparta na poziomach
bedzie wskazywata, iz kurs forward jest doskonatym predyktorem kursu spot, natomiast specyfikacja oparta
o premie forward wskaze, iz wystepuje negatywna korelacja pomiedzy kursem terminowym forward a jego
przyszla realizacjg. Poprzez seri¢ eksperymentéw Monte — Carlo wskazano charakterystyki, jakimi powinien
si¢ charakteryzowaé szereg opisujacy odejscia od racjonalnych oczekiwan podmiotéw ekonomicznych oraz
premie za ryzyko. Wykazano, iz zmienna ta powinna charakteryzowac sie trwatym wysokim wspétczynnikiem
autoregresji (persistent variable) i odpowiednig wariancja. Wtasno$ci niecobserwowalnej zmiennej moga zostac
wykorzystane w przyszlosci w szerszej analizie teoretycznych przyczyn ,problemu premii forward”.

Stowa kluczowe: Kursy walutowe, Monte Carlo, stacjonarno$¢, premia za ryzyko, problem premii
forward

THE FORWARD PREMIUM PUZZLE - THEORETICAL ANALYSIS WITH
A USE OF MONTE-CARLO EXPERIMENT

Summary

The article deals with Forward Premium Puzzle. The first part of the paper describes the current
state of the art. The main focus of the article is the difference in the estimates of two regressions: the level
regression and the forward premium one. The article shows that the opposite estimate of the parameter
in two regressions may be caused by unobservable stationary variable representing jointly non-rational
expectations forecast errors and risk premia. Series of Monte Carlo experiments present that “level” regression
of spot — forward relationship and forward premium regression under presence of unobservable variable
may yield estimates suggesting different inference. The level regression shows that forward is a proper
predictor of future spot exchange rate and the forward premium regression shows that future exchange
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rate change will move opposite to the direction suggested by the forward premium. Moreover Monte Carlo
experiments suggest that the unobservable variable must be persistent and should also represent a certain
level of variability. The properties of unobservable variable may be used in future to match the theoretical

values coming from different economic models.

Key words: Exchange rates, Monte-Carlo experiments, risk-premium, forward premium puzzle
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WPEYW OPOZNIONYCH ZMIENNYCH WARUNKOWYCH
NA ZMIANY STOP ZWROTU AKCJI NOTOWANYCH NA GPW W WARSZAWIE

1. WPROWADZENIE

Wiekszo$¢ badan dotyczacych réznych wersji modelu CAPM zaklada niezmiennosé
w czasie sktadowych wektora ryzyka systematycznego oraz zwigzanych z nimi skla-
dowych wektora premii za ryzyko. W rzeczywisto$ci jednak postrzegane parametry
ekonomiczne wykazuja wieksza lub mniejsza dynamike zmian w czasie. Uwzglednienie
tych zmian stanowi¢ moze uogdélnienie teorii wyceny, a rzeczywiste implementacje
pozwolg na bardziej poprawny opis rownowagi na rynku.

Fama i French [5] oraz Stock i Watson [22] wykazali, ze stopa dywidendy i spread
czasowy TERM, zdefiniowany jako réznica miedzy YTM! ze skarbowych obligacji
10-letnich i rocznych, posiadajg mozliwo$¢ objasniania zmian rynkowych stép zwrotu.
Dlatego tez wskazniki te sg szeroko stosowane jako zmienne warunkowe w testach
zmian przekrojowych.

Jagannathan i Wang [13] stosujg spread DEF, zdefiniowany jako réznica miedzy
YTM z obligacji przedsi¢biorstw Baa oraz Aaa, jako wskaznik do objasniania warunko-
wej rynkowej premii za ryzyko. Santos i Veronesi [20] zwracaja uwage, ze ,opdZnione
wskazniki ktére moga mieé zastosowanie do przewidywania rynkowych stép zwrotu sg
naturalnymi warunkowymi zmiennymi testowania przekrojowych stép zwrotu”. Santos
i Veronesi wykazali réwniez, ze op6zniony wskaznik relacji przychodéw ludnosci do
konsumpcji moze dobrze prognozowaé stopy zwrotu, a warunkowy model CAPM lub
CCAPM, zbudowany na bazie tego wskaznika lepiej opisuje rownowage rynku niz ich
bezwarunkowe odpowiedniki.

Ferson i Harvey [10] w czynnikowych modelach wyceny opisujgcych przekrojowe
stopy zwrotu poréwnujg zachowanie pieciu zmiennych warunkowych takich jak: réznica
miedzy miesieczng stopg zwrotu 3 miesiecznych i 1 miesiecznych bonéw skarbowych,
stopa dywidendy indeksu S&P 500, spread DEF, spread czasowy TERM oraz stopa
zwrotu z 1 miesiecznych bonéw skarbowych. Ferson i Harvey stosuja jednocze$nie
jedna i tag samg zmienng warunkowg dla wszystkich czynnikéw. Podobng procedure
wplywu zmiennych warunkowych na obcigzenia czynnikéw oraz btedy wyceny zasto-
sowali Hodrick i Zhnag [12]2.

LYTM (yield to maturity) stopa dochodu w terminie do wykupu, inaczej: efektywna stopa zwrotu
z danego instrumentu finansowego.
2 Wang [28], s. 95-96.
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Badania prowadzone w ostatnich latach wykazaly, Zze dobrg zmienng warunkowsg
jest wzrost dochodéw przedsiebiorstw, big (business income growth). Przyktadem moga
by¢ badania Heatona i Lucasa [11], ktére dostarczajg dowodoéw, ze ryzyko zyskéw
uzyskanych przez prywatny biznes ma wplyw na wybér portfela oraz ponadto posiada
istotny wplyw na wycene aktywow.

Lettau i Ludvigson [16] stwierdzili, ze zmiany wskaZnika okreslonego jako loga-
rytm relacji konsumpcji do zagregowanego bogactwa, zdefiniowanego jako cay, ,musza
przewidywac zmiany stép zwrotu portfela rynkowego lub zmiany wzrostu konsumpcji”3.
Autorzy pokazali, ze cay posiada lepsza moc prognostyczng przyszlych stép zwrotu niz
takie zmienne jak: stopa dywidendy, stosunek dywidendy do ceny rynkowej, spread
DEF czy spread TERM. W drugiej pracy, Lettau i Ludvigson [17] stosuja cay jako
zmienng warunkowg modeli CAPM i CCAPM, stwierdzajac, ze cay uwzglednia ocze-
kiwania inwestoréw dotyczace przyszlych stép zwrotu portfela rynkowego i model
warunkowy zachowuje sie¢ duzo lepiej w wyjasnieniu przekrojowych stép zwrotu niz
aplikacje bezwarunkowe.

Zmienne warunkowe czesto dobierane byly sposréd zmiennych, ktére moga prze-
widywa¢ cykle koniunkturalne lub przyszte zmiany rynkowe. Dlatego zmienne takie
staly sie potencjalnymi kandydatami warunkowego modelu CAPM, wykorzystujgcego
nadwyzke rynkowej stopy zwrotu jako czynnik. Tak dobrane zmienne niekoniecznie
muszg by¢ jednak dobrymi zmiennymi warunkowymi w przypadku innych czynnikéw.
W ogélnym przypadku, rézne czynniki ryzyka moga wymagaé stosowania réznych
zmiennych warunkowych. Pomimo tego wielu badaczy stosowato jedng zmienng warun-
kowa, bez wzgledu na to ile czynnikéw wykorzystywatl model?.

Testowany model rownowagi, nie uwzgledniajacy w swojej strukturze, zmieniaja-
cych sie w czasie obcigzen czynnikdéw, moze jednak ttumaczyé warunkowe zmiany stép
zwrotu objasniane przez pewne op6Znione zmienne. Ferson i Harvey [10] wykazali,
ze tréjezynnikowy model Famy i Frencha nie uwzglednia warunkowych zmian stép
zwrotu od opéznionych stép procentowych.

W niniejszej pracy podjeto prébe zbadania wptywu op6znionych czynnikéw Famy
i Frencha i op6znionej stopy zwrotu z waloréw wolnych od ryzyka RF na zapropo-
nowany w poprzedniej pracy autora zagregowany model dwu i tréjczynnikowy oraz
zbadanie wptywu opé6Znionych czynnikéw HMLF i RF na tréjczynnikowy model Famy
i Frenchad.

3 Lettau i Ludvigson [16], s. 819. Wynika to z réwnania (4), Lettau i Ludvigson [16] s. 819:
c,—w,=E, 2,0, (Fws+:— Ac,qy) gdzie ¢; i w, oznaczaja odpowiednio logarytm z konsumpcji C; i zagre-
i=1

gowanego bogactwa W,o!, stanowi staly stosunek nowych inwestycji do catkowitego bogactwa
W—=0OW,r,, . =log(l+R,, )R, stanowistopg zwrotu z zagregowanego bogactwa, ktéra jest okre-
Slonajako: 1 + R, . = W, /(W, — C,). Zakladajac, ze zagregowane bogactwo moze by¢ wyrazone jako suma
kapitatu ludzkiego h; oraz aktyw6w posiadanych przez wilascicieli a; (human capital plus asset holdings), loga-
rytm z zagregowanego bogactwa mozna aproksymowac jako: w, = wa, + (1 — w)h,, gdzie o jest $rednim udzia-
fem aktywow wiascicieli w catkowitym bogactwie. Zastepujac niemierzalng zmienng h, przez przychody ludno-
$ci, y; (labor income) lewa strona wyjéciowego réwnania moze by¢ zapisana jako: cay, = ¢, — wa, — (1 — w)y,.

4 Wang [28], s. 72-73.

5 HMLF jest réznicg stép zwrotu z portfeli o maksymalnej i minimalnej wartoéci funkcjonalu FUN,
Urbanski [27].
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2. PROPONOWANY MODEL ROWNOWAGI

Analiza réwnowagi, przeprowadzona w niniejszej pracy zaklada, ze stopy zwrotu
z akcji zmieniajg sie zgodnie z modelem ICAPM. Préba opisu stop zwrotu zwigzana
zostala z konstrukcjg wielowymiarowego wskaznika. Wskaznik ten, zgodnie ze wska-
zaniami Campbella [2], uwzglednia zmienne przewidujacych przyszle i r6zne mozliwe
sposoby inwestycji. Zmienne te oraz czynnik rynkowy stanowi¢ beda zmienne objas-
niajgce proponowanego modelu.

Wartosci stép zwrotu z akcji zapisa¢ mozna zgodnie z macierzowym réwnaniem
regresji liniowej (1),

r=Gb +e (1)

gdzie r jest wektorem stép zwrotu badanych portfeli, G zagregowanym wskaznikiem,
stanowigcym macierz zagregowanych zmiennych objasniajacych, b wektorem wspo6t-
czynnikéw regresji oraz e wektorem sktadnikéw losowych.

Zalezno$¢ (1) stanowi liniowy model ekonometryczny, zbudowany na podstawie
danych przekrojowo-czasowych. Zalozono, ze zmienne objasniajgce zagregowanego
modelu, uwzgledniajace biezace czynniki dotyczace danego waloru, majace wplyw na
stope zwrotu, bedg konstruowane na podstawie rynkowej stopy zwrotu RM, wartosci
funkcjonalu FUN, przedstawionego zaleznoscig (2) oraz funkcji LICZ i MIAN stano-
wigcymi odpowiednio licznik i mianownik FUN.

nor(ROE) - nor(A — P) - nor(A — ZO) + nor(A — ZN) |

FUN = nor(MVIE) - nor(MV/BV) Lsk) @
gdzie
nor(ROE) = nor(F,):nor(A — P) = nor(FZ);...,nor(Fj);...,nor(MV/BV) =
= nor(Fg)—%~j = 1,2,...,6 ®)

Fy— ey F3°
nor(Fj): aj—i—(bj—aj)' dj.F;nax_C .F;pin_i_ej .W(S’pk)' 4)

J

Wartosci funkcji F; stanowia, odpowiednio wskaznik ROE, relacje przychodow ze
sprzedazy, zysku operacyjnego i zysku netto, wzgledem ich historycznych wartosci oraz
wskazniki MV/E (relacja wartosci rynkowej do zysku netto na akcj¢) i MV/BV (relacja
warto$ci rynkowej do wartosci ksiegowej). Funkcje F; zostaty doktadnie opisane w pracy
Urbanskiego [25], w ktorych aj, bj, ¢j, d;, ej s3 parametrami wariacyjnymi.

W konfrontacji z pracami Famy i Frencha [6], [7] i [8] oraz wskazéwkami Campbella
[2] wysunieto przypuszczenie, ze funkcjonat FUN moze stanowi¢ dobrg charakterystyke
bedaca podstawg do ogdlnego opisu stép zwrotu. Funkcjonal FUN stanowi relacje czyn-
nikéw oceny przedsiebiorstwa do jego czynnikéw wyceny i jest miernikiem waloréw
dobrze ocenionych przez LICZ i jednoczes$nie nisko wycenionych przez MIAN. FUN
posiada jasng ekonomiczng interpretacje i moze stanowic¢ kryterium doboru waloréw
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do portfela. Atrakcyjno$é inwestycji jest wicksza jesli wigksza jest warto$¢ FUN, co
wykazano w pracy Urbanskiego [27].

Zmienng objas$niang przyjeto jako nadwyzke nad stopg wolng od ryzyka z bada-
nych portfeli.

Zmienne objasniajace modelu (1) okreslone dla waloru (portfela) i oraz okresu ¢
zdefiniowano zalezno$cig (5)°,

X, = RM, — RF;x,, = HMLF;x,, = HMLL ;x,, = LMHM, (5)

gdzie RM; jest procentowg stopg zwrotu z indeksu WIG, RF, jest rentownos$cig 91-dnio-
wych bonéw skarbowych na poczatku okresu inwestycyjnego, HMLF; jest r6znica
miedzy stopa zwrotu z portfela o najwiekszej i najmniejszej wartosci FUN,, HMLL,
jest réznicg miedzy stopa zwrotu z portfela o najwiekszej i najmniejszej wartosci
LICZ;, LMHM; jest réznicg miedzy stopa zwrotu z portfela o najmniejszej i najwiek-
szej warto$ci MIAN,.

Warto$ci FUN, LICZ i MIAN okreslane sg dla wszystkich analizowanych waloréw
na poczatek kazdego okresu inwestycyjnego. Okresy inwestycyjne odpowiada¢ muszg
analizowanym okresom sprawozdawczym; nie mogg by¢ wiec krétsze od okreséw
kwartalnych oraz nie moga na siebie zachodzic.

3. DANE I DYSKRETYZACJA MODELU

Badania dotyczace zmian stép zwrotu akcji dokonano na podstawie waloréw noto-
wanych w latach 1995-2005 na rynku podstawowym GPW w Warszawie, z wyjatkiem
spotek charakteryzujacych si¢ ujemna warto$cig ksiegows, wykazang w sprawozda-
niu finansowym za ostatni okres sprawozdawczy. Dane dotyczace niezbednych wyni-
kéw fundamentalnych, badanych spétek, pochodzg z bazy danych ,Spoétki Gieldowe”
opracowanej przez Notoria Serwis Sp. z 0.0. Dane dotyczace notowan gietldowych,
badanych waloréw, otrzymano z Dzialu Produktéw Informacyjnych Gieldy Papieréw
Warto$ciowych w Warszawie.

Analizie poddano kwartalne stopy zwrotu hipotetycznych inwestycji portfelowych
dokonywanych w dniu, w ktérym spétki zobowigzane byly do publikacji kwartalnych
sprawozdan finansowych. Zmienne objasniajace (5) przyporzadkowane zostaly portfe-
lom, w ktére zgrupowane zostaly spétki. Badane walory dzielone byly na réwnoliczne,
kwintylowe portfele budowane na podstawie wartosci FUN, LICZ i MIAN. Wartosci
FUN, LICZ i MIAN dla portfeli obliczano jako $rednie arytmetyczne wartosci tych funk-
cji z poszczegdlnych waloréw wchodzacych do portfela. Stopy zwrotu z poszczegdlnych
portfeli obliczano zakladajac udzialy w portfelu wazone kapitalizacjami rynkowymi.
W tabeli 1 przedstawiono $rednie warto$ci zmiennych, wartoSci statystyki-f oraz war-
todci wspélczynnikéw korelacji pomiedzy poszczegdlnymi zmiennymi obja$niajacymi
i zmienng objasniana.

6 R6zne sktadowe wektora zmiennych niezaleznych dobierane byly dla wybranych implementacji
ICAPM.
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Tabela 1
Srednie wartoéci zmiennych, statystyki-f oraz wartosci wspétczynnikéw korelacji
pomiedzy poszczegélnymi zmiennymi objasniajacymi i zmienng objasniang?
Wspélczynniki korelacji
Zmienna % 12) ri - RF, |RM, - RF,| HMLL, | LMHM, | HMLF,
7y — RED - - 1 0,92 0,35 -0,32 0,28
RM; - RF; -1,27 -0,56 1 0,24 -0,38 0,14
HMLL, 5,39 3,08 1 0,10 0,89
LMHM;, 4,86 2,92 1 0,29
HMLF, 6,92 4,57 1

a) RM; jest procentowa stopg zwrotu z indeksu WIG. RF; jest rentownoscig 91-dniowych bonéw skarbo-
wych na poczatku okresu inwestycyjnego. HMLL, (high minus low dla portfeli LICZ) stanowi dla kazde-
go okresu ¢ réznice Sredniej arytmetycznej stop zwrotu z portfeli o wysokich warto$ciach LICZ (LICZs;
i LICZ4,) i $redniej arytmetycznej stép zwrotu z portfeli o niskich wartosciach LICZ (LICZ;, i LICZ,;), dla
portfeli formowanych na podstawie LICZ. LMHM; (low minus high dla portfeli MIAN) stanowi dla kaz-
dego okresu ¢ réznice $redniej arytmetycznej stop zwrotu z portfeli o niskich warto$ciach MIAN (MIAN |,
i MIAN>;) i $redniej arytmetycznej stép zwrotu z portfeli o wysokich wartosciach MIAN (MIANs; i MIANy,),
dla portfeli formowanych na podstawie MIAN. HMLF, (high minus low dla portfeli FUN) stanowi dla kaz-
dego okresu ¢ réznice Sredniej arytmetycznej stoép zwrotu z portfeli o wysokich warto$ciach FUN (FUNs;
i FUNy,) i $redniej arytmetycznej stoép zwrotu z portfeli o niskich warto$ciach FUN (FUNy; i FUNjy,), dla
portfeli formowanych na podstawie FUN. r;; jest stopa zwrotu z portfela o i-tej wartoéci FUN w okresie z.
b) Wartoéci wspélezynnikéw korelacji podano dla pierwszego kwintyla, i = 1.

Zrédlo: badania wlasne.

Moduly wspétczynnikéw korelacji miedzy jednoczes$nie stosowanymi zmiennymi
objasniajgcymi nie przekraczaja wartosci 0,38 (HMLL, i HMLF, nie sg uzywane jed-
nocze$nie), natomiast moduly wspétczynnikéw korelacji miedzy zmienng objasniang
a zmiennymi objasniajacymi zawieraja si¢ w wiekszosci w przedziale od 0,08 do 0,92.

Zmienna objasniana i zmienne objasniajace poddane zostaly badaniom stacjonar-
nosci. W tym celu zastosowane zostaly dwie metody: badanie funkcji autokorelacji oraz
test Dickey-Fullera [4]. Wobec faktu, ze procesy stacjonarne nie powinny wykazywac
autokorelacji, do rozstrzygniecia ktére wartosci mozna uznac za nieistotnie rézne od
zera wykorzystano statystyki Box-Pierce i Ljung-Boxa’. Statystyki te majg rozktad y2
z iloScig stopni swobody k réwng opdznieniu autokorelacji. Warto$ci statystyk wieksze
od wartosci krytycznych pozwalajg na odrzucenie hipotezy zerowej méwiacej o nieistot-
nosci autokorelacji rzedu k. Wyniki przeprowadzonych testéw Box-Pierce i Ljung-Boxa
dla zmiennej objasnianej portfeli formowanych na podstawie FUN; oraz zmiennych
objasniajagcych zamieszczone zostaly w tabelach 2 i 3.8 Wyniki testu Dickey-Fullera
przedstawiono w tabeli 4.

7 Jajuga [15], s. 39, Suchecki [23], s. 20-21, 110-112, Box, Pierce [1], Ljung, Box [18].
8 Wyniki przeprowadzonych testébw Box-Pierce i Ljung-Boxa dla zmiennej objasnianej, portfeli formo-
wanych na podstawie LICZ; i MIAN; moga by¢ udostgpnione przez autora na zyczenie.
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Tabela 2

Wartosci statystyk Box-Pierce, Q*(k) i Ljung-Boxa, Q(k) dla zmiennej zaleznej,
portfeli formowanych na FUN;2

Zmienna zalezna dla portfeli formowanych na y(j) = FUN;
k y(1) ¥(2) ¥(3) y(4) ¥(5) 22 ()
Q*(k) | Q) | Q*k) | Q) | Q") | Q) | Q*k) | Q) | Q*k) | Q)
1| 039 | 043 | 09 | 1,04 | 016 | 017 | 000 | 000 | 1,46 | 1,558 | 3,84

2 0,40 0,44 1,08 1,18 1,05 1,16 0,00 0,00 2,53 2,78 5,99

3 0,99 1,11 1,29 1,42 1,15 1,28 0,27 0,31 2,69 2,97 7,82

4 1,62 1,86 1,63 1,83 1,54 1,74 0,43 0,50 4,15 4,70 9,49

5 1,82 2,10 1,64 1,83 2,60 3,05 3,34 4,07 4,36 4,96 | 11,07

6 2,74 3,27 1,64 1,83 3,49 4,18 | 10,24 | 12,81 8,92 | 10,74 | 12,59

7 2,81 3,37 2,06 2,39 4,55 556 | 11,20 | 14,06 9,64 | 11,67 | 14,07

8 2,81 3,37 2,73 3,30 7,02 891 | 14,14 | 18,05 | 10,51 | 12,86 | 15,51

9 4,57 5,84 3,12 3,84 8,67 11,24 | 14,17 | 18,10 | 11,79 | 14,65 | 16,92

10 4,64 5,94 3,27 4,07 9,34 12,21 14,18 | 18,12 | 14,77 | 19,02 | 18,31

a k — warto$¢ op6znienia autokorelacji; y2(k) — warto$¢ krytyczna rozktadu y2 dla poziomu istotnosci
k
5% i warto$ci op6znienia k. Statystyki obliczone zostaly na podstawie zaleznosci: Q « (k) = T'>,r? oraz
i=1
k
0(k) = T(T + 2) 2(T — 1) '+? gdzie r; stanowi funkcj¢ autokorelacji obliczang nastepujaco:

i=1

T T

U z(xt —x)(x,; — %)/ Z(xt _j)z

t=i+1 t=1

Hy: . = 0.
Hy:r, # 0.
Badany okres od maja 1996 do maja 2005, T = 36 analizowanych okreséw kwartalnych.

Zrodto: badania wiasne.
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Tabela 3

Wartos$ci statystyk Box-Pierce, Q*(k) i Ljung-Boxa, Q(k) dla zmiennych niezaleznycha

Zmienne niezalezne

k HMLL RM-RF LMHM HMLF HML SMB x2(k)
Q*(k) | Q) | Q*(k) | Q) | Q*(k) | Q) | Q*(k) | Q) | Q*(k) | Q) | Q*(k) | Q)
1] 008|009 034|037 045 | 048 0,55 | 060 | 0,10 | 0,11 | 0,06 | 0,06 | 3,84

21009 |010] 039 | 0,42 | 0,69 0,76 | 0,57 | 0,62 | 0,69 | 0,77 1,28 | 1,43 5,99

31 1,25 | 1,44 | 0,62 | 0,69 | 3,14 | 3,58 1,51 | 1,71 | 0,92 1,03 1,38 | 1,55 7,81

41 158 | 1,82 | 1,95 | 2,27 | 524 | 6,08 | 1,59 | 1,80 | 1,13 1,28 1,86 | 2,12 9,49

51 1,78 | 2,07 | 2,51 | 2,96 | 5,28 6,12 2,03 | 2,33 | 1,50 1,74 4,68 | 556 | 11,07

61 238 | 2,83 | 429 | 521 | 534 | 6,19 2,24 | 2,60 | 1,51 1,74 | 4,75 | 5,65 | 12,59

71 250 |29 | 436 | 531 | 6,48 7,69 | 2,26 | 2,63 | 1,61 1,88 | 4,75 | 5,66 | 14,07

81 292 | 3,56 | 447 | 545 | 8,65 |10,64| 2,51 | 296 | 1,89 | 2,26 5,00 | 599 | 15,51

91 335 | 417 | 494 | 6,11 | 8,66 | 10,65 | 3,50 | 4,36 | 2,01 2,43 | 5,00 | 6,00 | 16,92

10| 3,45 | 4,31 | 548 | 691 | 8,97 |11,10| 3,78 | 4,76 | 2,03 2,46 5,01 | 6,01 | 18,31

a k — warto$¢ opoznienia autokorelacji; y2(k) — wartos¢ krytyczna rozktadu y2 dla poziomu istotno$ci
k

5% i wartosci op6znienia k. Statystyki obliczone zostaly na podstawie zaleznosci: Q « (k) = T'>,r? oraz
i=1

k
0(k) = T(T + 2) 2(T — D™ 'r? gdzie r; stanowi funkcje autokorelacji obliczang nastepujaco:

i=1

T T

U Z(xt —®)(x,_; — %)/ E(xt _2)2

(=i+1 =1

Hy: 1. = 0.

Hy:n. # 0.

Badany okres od maja 1996 do maja 2005, 36 analizowanych okreséw kwartalnych.

Zrédlo: badania wlasne.
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Tabela 4

Warto$ci parametréw testu Dickey-Fullera zmiennych niezaleznych i zmiennej zaleznej dla badanych portfelia

Avy = a;vy

+0Av, |+ .. +0Av, ,tu,

Test Dickey-Fullera

Rozszerzony test Dickey-Fullera, kyax = 4

Zmienna
a; t(DF(k = 0)) p-value a; t(ADF (k;)) p-value/k;
Zmienne zalezne, portfele formowane na FUN;
Vi = r1,- RF, -1,069 -6,237 0,000 -0,936 2,418 0,017/3
Vva; = 12, - RE, 1,135 -6,632 0,000 20,680 1,765 0,073/4
V3 = 13— RF, 41,022 -5,939 0,000 -0,972 2,443 0,016/3
vy = 14 - RF, -0,808 -4,849 0,000 -0,466 -1,689 0,086/3
vs; = rs, - RF, 0,727 4,643 0,000 -0,370 11,542 0,114/3
Zmienne zalezne, portfele formowane na LICZ;
v = r1, - RF, 1,116 -6,541 0,000 -0,981 2,436 0,017/3
vy = 1, — RF; -1,184 -6,971 0,000 -1,049 -2,559 0,012/3
v3; = 13— RF, -0,836 -4,993 0,000 -0,836 -4,993 0,000/0
vgy = r4, — RF; -1,008 -5,876 0,000 -0,432 -1,143 0,263/4
vs; = rs; — RF, -0,713 -4,515 0,000 -0,446 -1,766 0,074/3
Zmienne zalezne, portfele formowane na MIAN;
vi; = r1; - RF, 20,940 -5,500 0,000 20,760 22,290 0,027/3
vy, = 12 - RF, 0,972 5,746 0,000 -0,739 2,166 0,031/3
V3 = r3, - RF, 21,049 -6,281 0,000 -1,049 -6,281 0,000/0
V4 = 14 - RF, -1,101 -6,362 0,000 -0,999 2,133 0,034/4
vs; = rs, - RF, -0,806 4,783 0,000 20,659 2,026 0,043/3
Zmienne niezalezne
v; = RM; — RF; -1,092 -6,413 0,000 -0,839 -2,242 0,026/3
v; = HMLL; -0,851 -5,304 0,000 -0,348 -1,134 0,228/4
v; = LMHM;, -0,725 -4,496 0,000 -0,511 -1,601 0,102/4
v; = HMLF, -0,584 -4,075 0,000 -0,184 -0,911 0,314/4

a Wyniki zamieszczone w tabeli dotycza testéw, w ktérych badano regresje szeregéw czasowych bez
uwzglednienia stalej oraz trendu liniowego. Testy przeprowadzone zostaly réwniez z uwzglgdnieniem stalej
oraz trendu liniowego. Wyniki okazaly si¢ podobne jednak warto$ci obliczonych statych oraz parametréw
trendu okazaty si¢ nieistotne dla wszystkich zmiennych. Statystyke Dickey-Fullera (DF) obliczono
nastepujaco: (DF) = @/St(@), gdzie & jest estymatorem parametru regresji, a St(&) stanowi jego biad
standardowy. Rozszerzony test Dickey-Fullera zostal wykonany dla opéznienia (k;) okreslonego z minimalizacji

zmodyfikowanego kryterium Akaike, maksymalng warto§¢ opdznienia przyjeto kpax = 4.
Hy: @; = 0 - istnieje pierwiastek jednostkowy, zmienna jest niestacjonarna.

Hi: a; < 0 - zmienna jest stacjonarna.
Badany okres od maja 1996 do maja 2005, 36 analizowanych okreséw kwartalnych.

Zrédlo: badania wlasne.
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Testy Box-Pierce wykazaly, ze na poziomie istotno$ci 5%, w 1 na 21 badanych
przypadkéw nalezy odrzucié¢ hipoteze zerowa stwierdzajaca nieistotno$¢ autokorelacji
rzedu >5. W przypadku testéw Ljung-Boxa hipoteze zerowa, stwierdzajaca nieistot-
no$¢ autokorelacji rzedu >5, nalezy odrzucié¢, na poziomie istotnosci 5%, w 4 na 21
badanych przypadkoéw.

Testy Dickey-Fullera potwierdzaja brak pierwiastkéw jednostkowych dla kazdego
badanego przypadku. Rozszerzone testy Dickey-Fullera, przeprowadzone, dla opéznienia
(k;), okreSlonego z minimalizacji zmodyfikowanego kryterium Akaike, wykazatly brak
pierwiastkow jednostkowych w 14 na 21 badanych przypadkéw. Na podstawie przed-
stawionych badan wnioskowaé¢ mozna o stacjonarnosci analizowanych zmiennych.

Testowanie dyskretnych implementacji ICAPM przeprowadzono w dwéch przej-
Sciach. W przejéciu pierwszym analizie poddane zostaly regresje szeregéw czasowych,
dla badanych portfeli. Oszacowane zostaly warto$ci parametréw regresji (bet), bedace
estymatorami ryzyka systematycznego, zwigzanego z przyjetymi czynnikami. W przej-
$ciu drugim szacowano wartosci sktadowych wektora premii za ryzyko, stanowigcych
obcigzenia bet, dla przyjetych czynnikéw. Premie za ryzyko szacowano na podsta-
wie procedur opartych na danych panelowych (estymacja CT) oraz metodzie Famy-
MacBetha [9] (estymacja FM).

Do szacowania parametrow regresji w przejSciu pierwszym zastosowano uogol-
niong metode najmniejszych kwadratoéw wedtug procedury Praisa-Winstena.

W przejsciu drugim w estymacji przekrojowo-czasowej zalozono brak autokorela-
cji sktadnika losowego z uwagi, ze zmienne niezalezne (bety) sg stale dla wszystkich
okreséw natomiast zmienng zalezng stanowig stopy zwrotu, ktére powinny z zatozenia
by¢ losowe®. Wplyw heteroskedastycznoséci uwzgledniono stosujgc metode zamiany
zmiennych przedstawiong w pracy Zeliasia [29]. W przypadku procedury Famy-
MacBetha, w drugim przej$ciu, stosowano metode Praisa-Winstena, uwzgledniajaca
w kazdym badanym okresie, danych przekrojowych, autokorelacje sktadnika losowego
rzedu pierwszego. Uwzgledniony zostat réwniez wplyw heteroskedastycznosci poprzez
zamiane zmiennych.

Wplyw bledéw szacowania rzeczywistych wartosci bet w pierwszym przejSciu
uwzgledniony zostal poprzez korygowanie btedéw standardowych sktadowych wek-
tora premii za ryzyko, szacowanych w drugim przej$ciu. Zastosowano w tym celu
estymator skorygowanej macierzy kowariancji parametréw Shankenal©. Statystyka ¢
bez uwzglednienia korekty Shankena posiada jednak pewng moc objasniajaca w sza-
cowaniu parametréw regresji drugiego przejScia. Jagannathan i Wang [14] stwierdzaja,
ze w przypadku gdy stopy zwrotu wykazujg heteroskedastyczno$¢ wéwczas procedura
MacBetha niekoniecznie prowadzi do zanizenia bledéw standardowych regresji prze-
krojowej. W celu oceny szacowanych wartosci premii za ryzyko, zgodnie z propozycja
Jagannathana i Wanga, analizie poddano statystyki ¢ bez uwzglednienia i z uwzgled-
nieniem korekty Shankena.

9 Cochrane [3], s. 231.
10 Shanken [21], s. 13.
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4. WPLYW ZMIENNYCH WARUNKOWYCH

Badania przedstawione w niniejszej pracy dotycza sprawdzenia czy proponowany
model oraz model Famy i Frencha uwzgledniaja zmieniajace sie w czasie zaleznosci
stép zwrotu od analizowanych czynnikéw. W tym celu wykorzystana zostata procedura
zaproponowana przez Fersona i Harveya [10]!l. Metoda ta polega na oszacowaniu
obciazenia 7;, zmiennej 0, regresji (6)

1 1

r, — RF, = 7,+ Zk:?’kz))i,k + 730, + gpi = 1,150 = 1,...,36 (6)

gdzie 0; jest estymatorem parametru regresji (7),

r,—RF, =87, +epi=1,...15=1,...,36, 7
natomiast Z,_ stanowi op6zniong dodatkowg badang zmienng. Hipoteze zerowa, stano-
wiaca, ze badany model dobrze opisuje stopy zwrotu, testuje si¢ w postaci, H,:7; = 0.
Hipoteza alternatywna stanowi, ze zmienne modelu nie ttumacza warunkowych zmian
stép zwrotu, objasnianych przez wybrane opéZnione zmienne. Badania te dostarczajg
wiec podwdjnej informacji. Po pierwsze stanowig weryfikacje czy model moze by¢ trak-
towany jako model warunkowy. Po drugie stanowig szczegbétowy test modelu poprzez
wlgczenie dodatkowej opdZznionej zmiennej objasniajacej.

Prace dotyczace badania wptywu opéznionych czynnikéw HML, SMB i RF na
zagregowany model dwu- i tréjczynnikowy oraz badanie wplywu opéZnionych czyn-
nikéw HMLF i RF na tréjczynnikowy model Famy i Frencha sprowadzajg sie do
oszacowania parametréw formalnych ponizszych regresji:

ry — RF, =7+ yHMLFBi,HMLF + VMBi,M + 7(%{ML6LHML + 7§M36i,SMB + & (8)
i=1,...,15t=1,...,36

_ _ z o o HML 3
ry — RE, =7+ VHMLLBI‘,HMLL + 7LMHMBi,LMHM + 7Mﬁi,M + 75 51‘,HML +

. 9
7B, o+ €l = 1o 15 = 1,...,36

gdzie 6, igi, sup Sa estymatorami parametréw regresji (10)

r, — RF, = 61’,HMLHML Lt 5l.,SA,,BSMBlf1 +esi=1,..,15¢t=1,...,36  (10)

-
oraz

ry = RE, = 70+ VinarBomar + 7By + Y0 e + €pi = Lo 150 = 1,36 (11)

11 Metoda ta zastosowana zostata réwniez przez Petkowa [19], s. 602-604 do testowania proponowa-
nego przez nig modelu.
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_ — o fo po RF S .
ry — RFE, =7+ 7HMLL'81',HMLL + 7LMHMBi,LMHM + 7’/\4/81',1\/1 +7 5i,RF + e

i=1,...,15tr=1,..,36 (12)
g —RE, =7+ ?’HMLBi,HML + XSMBBi,SMB + 7MBi,M + 7’§F3i,RF + & (13)
i=1,..15tr=1,..,36
gdzie 31.’ #p jest estymatorem parametru regresji (14)
ry— RE, = 0, qoRF, |+ i = 1,151 = 1,...,36 (14)
oraz
ry T RE, =7t 7/HML/;)i,HML + YSMBBI',SMB + yM/;)i,M + 7é{MLF8i,HMLF + (15)
tesi=1,..150=1,...36
gdzie 81-7 vLp jest estymatorem parametru regresji (16)
Fy = RF, = 0, e HMLF, |+ esi = 1,.., 151 = 1,...,36 (16)

W tabelach 5, 6 i 7 przedstawione zostaly odpowiednio warto$ci parametréw
regresji (8 1 9), (11-13) oraz (15).

W celu poréwnania poprawnoéci badanych modeli wykorzystano réwniez nie-
formalny test oceny, zaproponowany przez Jagannathana i Wanga [13] oraz Lettau
i Ludvigsona [17], polegajacy na wyznaczeniu warto$ci tzw. nieformalnego wspétczyn-
nika determinacji, okre$lonego nastepujaca zaleznoscig

, _ var () — var (&)

H var(7;)

(17)

gdzie var, (7;) stanowi przekrojowa wariancjg $rednich rzeczywistych stép zwrotu nato-
miast var, (§;) jest przekrojowa wariancja $rednich bledéw wyceny modelu. Wartos¢
wspolezynnika R?, przedstawia udzial przekrojowych zmian $rednich stép zwrotu,
ktére moga by¢ opisane przez model.
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Tabela 5

Regresje pokazujace wplyw obciazen op6znionych czynnikéw Famy i Frencha na dwuczynnikowy
(Panel A) i tréjezynnikowy (Panel B) zagregowany modela

T = RE, = %0+ YinaeBare + B + VgIMLai,HML + 7’g}‘/IB‘Si,SMB tepi = 1,150 = 1,...,36

Panel A 70 YM YHMLF ré’ML 7’§MB R}, %
Estymacja CTPW -0,06 0,05 0,04 0,03 -0,05
t-stat -1,25 0,99 1,11 0,26 -0,45
p-value, % 21,19 32,51 26,73 79,48 65,03 61,40
SH ¢-stat -1,24 1,06 1,19 0,27 -0,45
p-value, % 21,66 28,98 23,40 78,76 64,95
Estymacja FMPW -0,06 0,05 0,04 0,02 -0,05
t-stat -2,02 1,30 1,89 0,31 -1,31
p-value, % 5,21 20,45 6,84 75,64 20,11 61,48
SH t-stat -2,00 1,47 2,23 0,34 -1,49
p-value, % 5,40 15,17 3,34 73,71 14,65

1y = RE, = 70+ Y B + Yo B vang + TaiBing 7§1ML5;',HML + ngBai,SMB +ep
i=1,...,15t=1,...,36

Panel B Y0 YM YHMLL YLMHM yEME 73V R}, %
Estymacja CTPW -0,12 0,10 0,06 0,04 -0,10 -0,07
t-stat -2,07 1,76 1,75 1,39 -0,78 -0,64
p-value, % 3,87 7,85 8,05 16,61 43,85 52,49 77,54
SH t-stat -1,37 1,22 1,26 1,00 -0,52 -0,42
p-value, % 17,26 22,18 20,89 31,56 60,00 67,12
Estymacja FMFPW -0,12 0,10 0,07 0,05 -0,11 -0,06
t-stat -3,19 2,33 3,19 2,44 -1,83 -2,00
p-value, % 0,33 2,70 0,33 2,10 7,73 5,47 717,99
SH t-stat -2,08 1,67 2,76 2,17 -1,38 -1,55
p-value, % 4,58 10,53 0,97 3,82 17,88 13,16

a Zastosowana zostata procedura Prais-Winstena z autokorelacjg pierwszego rzedu, dla kwintylowych zmian
portfeli budowanych ze wzgledu na FUN;, LICZ; i MIAN;. RF, jest rentownoscia 91-dniowych bonéw
skarbowych na poczatku okresu inwestycyjnego. f; jest wektorem obciazeni czynnikéw: HMLF i RM-RF
w zagregowanym modelu dwuczynnikowym oraz HMLL, LMHM i RM-RF w_zagregowanym modelu tré;j-
czynnikowym (dla i portfela) oszacowanym w pierwszym przejsciu. Zmienne 0, ;;; i 0; )5 Stanowia obcia-
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zenia stép zwrotu (dla i portfela) op6Znionych czynnikow HML i SMB. Zmienng zalezng jest nadwyzka
nad stopa zwrotu wolng od ryzyka (RF) z 15 portfeli formowanych ze wzgledu na FUN;, (BV/MV); i KAP;
(dla regresji (10)) oraz FUN;, LICZ; i MIAN; (dla regresji (8) i (9)), w okresie t. R?, jest nieformalnym
wsp6tczynnikiem determinacji Letau i Ludvigsona [17], pokazujacy udzial przekrojowych zmian stép zwrotu
objasnianych przez model i okreslony zaleznoscia (17); CT - estymacja przekrojowo-czasowa na podstawie
danych panelowych; FM - estymacja wg Procedury Fama-MacBetha; PW — bety w pierwszym przejsciu osza-
cowane zostaly wg GLS z zastosowaniem procedury Praisa-Winstena, w przej$ciu drugim, dla estymacji CT
korygowano jedynie heteroskedestycznos$¢ poprzez transformacje¢ zmiennych, a dla estymacji FM stosowano
GLS z procedurg Praisa-Winstena oraz korekte heteroskedestyczno$¢; SH t-stat — statystyka Shankena [21],
uwzgledniajaca korekte btedu w zmiennych. Badany okres od maja 1996 do maja 2005, 36 analizowanych
okres6w kwartalnych.

Zrodto: badania wiasne.
Tabela 6

Regresje pokazujace wplyw obciazen opdéznionego czynnika RF na zagregowany model dwuczynnikowy
(Panel A), zagregowany model tréjczynnikowy (Panel B) oraz model Famy i Frencha (Panel C)2

ry, —RE, =7+ VHMLFBLHMLF + 7'MBi,M + 7’§F‘§i,RF tepi=1.,150=1,..,36

Panel A 0 v YHMLF e R} %
Estymacja CTPW 0,00 0,01 0,01 0,04
t-stat 0,06 0,27 0,32 2,92
p-value, % 95,37 78,99 75,17 0,37 98,65
SH ¢-stat 0,02 0,10 0,13 0,98
p-value, % 98,47 91,96 89,67 32,88
Estymacja FMPW 0,00 0,02 0,01 0,04
t-stat -0,01 0,39 0,43 4,35
p-value, % 98,99 69,85 67,15 0,01 99,07
SH ¢-stat -0,00 0,16 0,21 1,49
p-value, % 99,65 87,41 83,58 14,57
T~ RE =7t VHMLLBLHMLL + YLMHMBLLMHM + 7MBi,M + 7§F5i,RF tepi= L1510 =1,...,36
Panel B 70 M VHMLL YLMHM rsF R2,, %
Estymacja CTFW 0,00 0,01 0,01 0,00 0,04
t-stat 0,02 0,23 0,42 0,04 2,23
p-value, % 98,38 81,81 67,87 97,12 3,65 98,90
SH ¢-stat 0,01 0,07 0,15 0,01 0,66
p-value, % 99,52 94,05 87,97 98,97 50,72
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cd. tabeli 6
Estymacja FMPW 0,00 0,01 0,01 -0,00 0,04
t-stat 0,07 0,25 0,61 -0,12 5,24
p-value, % 94,46 80,47 54,85 90,19 0,00 98,86
SH ¢-stat 0,02 0,08 0,34 -0,06 1,60
p-value, % 98,38 93,36 73,80 95,17 11,94

e = RE, = %0+ Vi B T YsusBisup T 7aBin T 7§F5i,RF +epi = 1,151 = 1,...,36

Panel C 70 M YHML VSMB 7§ R, %
Estymacja CTFPW 0,01 0,01 -0,00 0,01 0,04
t-stat 0,12 0,11 -0,11 0,60 3,16
p-value, % 90,20 91,08 91,19 55,20 0,17 97,28
SH ¢-stat 0,03 0,03 -0,16 0,16 0,90
p-value, % 97,24 97,32 87,11 87,27 36,63
Estymacja FMPW 0,02 0,00 -0,01 0,01 0,04
t-stat 0,35 -0,01 -0,31 0,60 5,90
p-value, % 72,77 99,56 76,14 55,34 0,00 98,37
SH ¢-stat 0,10 -0,00 -0,23 0,61 1,71
p-value, % 92,43 99,87 81,58 54,45 9,76

a Zastosowana zostata procedura Prais-Winstena z autokorelacjg pierwszego rzedu, dla kwintylowych zmian
portfeli budowanych ze wzgledu na FUN;, LICZ; i MIAN; (panel A i B) oraz FUN;, (BV/MV); i KAP; (panel
C). RF, jest rentownoscia 91-dniowych bonéw skarbowych na poczatku okresu inwestycyjnego. f; jest wek-
torem obcigzen czynnikéw: HMLF i RM-RF w zagregowanym modelu dwuczynnikowym, HMLL, LMHM
i RM-RF w zagregowanym modelu tréjczynnikowym oraz HML, SMB i RM-RF w modelu Famy i Frencha
(dla i portfela) oszacowanym w pierwszym przejéciu. Zmienna 0 z» stanowi obcigzenie stép zwrotu (dla
i portfela) opéznionego czynnika RE. Zmienng zalezng jest nadwyzka nad stopa zwrotu wolna od ryzyka
(RF) z 15 portfeli formowanych ze wzgledu na FUN;, (BV/MV); i KAP; (dla regresji (13)) oraz FUN;, LICZ;
i MIAN; (dla regresji (11) i (12)), w okresie t. R?, jest nieformalnym wspétczynnikiem determinacji Letau
i Ludvigsona [17], pokazujacy udziat przekrojowych zmian stép zwrotu objasnianych przez model i okreslony
zaleznoscig (17); CT - estymacja przekrojowo-czasowa na podstawie danych panelowych; FM - estymacja wg
Procedury Fama-MacBetha; PW — bety w pierwszym przejsciu oszacowane zostaly wg. GLS z zastosowaniem
procedury Praisa-Winstena, w przej$ciu drugim, dla estymacji CT korygowano jedynie heteroskedestycznosé
poprzez transformacje zmiennych, a dla estymacji FM stosowano GLS z procedurg Praisa-Winstena oraz
korekte heteroskedestycznos$é; SH t-stat — statystyka Shankena [21] uwzgledniajaca korekte btedu w zmien-
nych. Badany okres od maja 1996 do maja 2005, 36 analizowanych okresé6w kwartalnych.

Zrodto: badania wiasne.
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Tabela 7

Regresje pokazujace wplyw obcigzen opdznionego czynnika HMLF na model Famy i Frenchaa

T —RE =7+ 7HMLBi,HML + ySMBBi,SMB + 7MBLM + 7§IMLFSLHMLF tepi = 1., 150 = 1,...,36

70 M YHML YSMB e R%,, %

Estymacja CTPW -0,03 0,02 0,01 -0,01 0,13

t-stat -0,46 0,33 0,48 -0,27 2,40

p-value, % 64,68 73,89 63,19 78,55 1,68 58,73

SH ¢-stat -0,24 0,18 0,51 -0,35 1,30

p-value, % 80,95 85,39 60,75 72,84 19,40

Estymacja FMPW -0,02 0,02 0,01 -0,01 0,13

t-stat -0,50 0,31 0,32 -0,23 4,03

p-value, % 61,83 76,19 74,99 82,24 0,03 58,72

SH t-stat -0,27 0,18 0,33 -0,22 2,38

p-value, % 78,81 85,96 74,18 82,96 2,34

a Zastosowana zostala procedura Prais-Winstena z autokorelacja pierwszego rzedu, dla kwintylowych zmian
portfeli budowanych ze wzgledu na FUN;, (BV/MV); i KAP;. RF; jest rentownoscig 91-dniowych bonéw
skarbowych na poczatku okresu inwestycyjnego. 5; jest wektorem obciazen czynnikéw: HML, SMB i RM-RF
(dla i portfela) oszacowanym w pierwszym przejéciu. Zmienna 0, stanowi obcigzenie stop zwrotu (dla
i portfela) op6znionego czynnika HMLF. Zmienng zalezng jest nadwyzka nad stopg zwrotu wolng od ryzy-
ka (RF) z 15 portfeli formowanych ze wzgledu na FUN;, (BV/MV); i KAP; (dla regresji (15)) oraz FUN;,
LICZ; i MIAN; (dla regresji (16)), w okresie z. R?, jest nieformalnym wspétczynnikiem determinacji Letau
i Ludvigsona [17], pokazujacy udziat przekrojowych zmian stép zwrotu objasnianych przez model i okreslony
zaleznoscig (17); CT - estymacja przekrojowo-czasowa na podstawie danych panelowych; FM — estymacja wg
Procedury Fama-MacBetha; PW — bety w pierwszym przejéciu oszacowane zostaly wg GLS z zastosowaniem
procedury Praisa-Winstena, w przej$ciu drugim, dla estymacji CT korygowano jedynie heteroskedestycznosé
poprzez transformacje zmiennych, a dla estymacji FM stosowano GLS z procedurg Praisa-Winstena oraz
korekte heteroskedestycznos$é; SH t-stat — statystyka Shankena [21] uwzgledniajaca korekte btedu w zmien-
nych. Badany okres od maja 1996 do maja 2005, 36 analizowanych okreséw kwartalnych.

Zrédlo: badania wlasne.

Wprowadzenie do proponowanego modelu zagregowanego, opéZnionych obcigzen
czynnikéw Famy i Frencha nie poprawito jego mocy objasniajacej (tab. 5). Wspétczynniki
yHML i SMB tych obcigzen okazaly si¢ nieistotnie rézne od zera. Stwierdzona zostala
w tym przypadku hipoteza zerowa. Co prawda wspétczynnik R?, wzrést ze $redniego
poziomu 60 do 61, dla modelu dwuczynnikowego oraz z 74 do 77, dla modelu tréjczyn-
nikowego, lecz wspétczynniki 7, ¥pager 1 Vi Stanowiace estymatory sktadowych
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wektora premii za ryzyko okazaly sie nieistotne (dla estymacji CT) lub istotno$¢ ich
spadla (dla estymacji FM)12,

Wprowadzenie do modelu Famy i Frencha op6Znionego obcigzenia czynnika HMLF
skutkowalo odrzuceniem hipotezy zerowej (tab. 7). Warto$¢ R?, wzrosta ze $redniego
poziomu 16 do 58. Oznacza to, ze opéZniony czynnik HMLF posiada istotng moc objas-
niajaca, a model Famy i Frencha nie moze by¢ traktowany jako model warunkowy.

Wyniki obliczei zamieszczone w tabeli 6 wskazujg na odrzucenie hipotezy zero-
wej, w przypadku wprowadzenia zaréwno do proponowanego modelu zagregowa-
nego, jak réwniez do modelu Famy i Frencha obcigzenia opdZnionego czynnika RF.
Wynika to z faktu, ze wspélczynnik y5F, regresji (11), (12) i (13) jest rézny od zera.
Wartosci sktadowych wektora premii za ryzyko, po wprowadzeniu do regresji obcia-
zenia op6znionego czynnika RF okazaly sie jednak diametralnie rézne. Potwierdzajg
to wyniki badan uzyskane przez Fersona i Harveya!3. Odrzucenie hipotezy zerowej na
rzecz hipotezy alternatywnej wskazuje (w zakresie prowadzonych badan), ze zaréwno
proponowany model jak réwniez model Famy i Frencha, nie mogg by¢ przyktadem
modelu warunkowego. Stwierdzi¢ réwniez nalezy, ze op6Zniona stopa zwrotu waloréw
wolnych od ryzyka posiada istotng moc objasniajacag i wnosi dodatkowe informacje
do proponowanego zagregowanego modelu dwu i tréjczynnikowego.

5. PODSUMOWANIE I WNIOSKI

Model opisujacy warunki réwnowagi moze nie uwzglednia¢ w swojej strukturze,
zmieniajacych sie w czasie obcigzen czynnikéw, moze jednak ttumaczyé warunkowe
zmiany stop zwrotu objasniane przez pewne opdZnione zmienne. Badania dotyczace
tego problemu podjeto w niniejszej pracy. Przedstawiony zostal dwutorowy test zagre-
gowanego modelu dwu- i tréjczynnikowego (zaproponowanego w poprzedniej pracy
przez autora, [27]) oraz tréjczynnikowego modelu Famy i Frencha. Wykonany test
dotyczyt wptywu zmiennych warunkowych na zmiany stép zwrotu, na przyktadzie akcji
notowanych na GPW w Warszawie. Do postawionego sobie celu wykorzystana zostata
procedura zaproponowana przez Fersona i Harveya [10]. Wybrana forma testu dostarcza
podwdjnej informacji. Wykazanie stuszno$ci postawionej hipotezy zerowej oznacza, ze
model uwzglednia informacje dostarczone przez zalozone zmienne warunkowe i dobrze
opisuje stopy zwrotu badanych waloréw. Odrzucenie hipotezy zerowej na rzecz hipo-
tezy alternatywnej oznacza, ze zastosowane opdznione zmienne wnoszg dodatkowe
informacje i badany model nie moze by¢ traktowany jako model warunkowy.

Jako zmienne warunkowe wybrano opéznione czynniki Famy i Frencha i opéZniong
stope zwrotu z waloréw wolnych od ryzyka w stosunku do zagregowanego modelu
dwus- i tréjczynnikowego oraz opézniony czynnik HMLF w stosunku do modelu Famy
i Frencha.

W przypadku badania wplywu op6znionych czynnikéw Famy i Frencha na zagrego-
wany model dwu- i tréjczynnikowy wykazano stuszno$¢ postawionej hipotezy zerowe;j.

12 Wyniki dotyczace analizy regresji drugiego przejscia zagregowanego modelu dwu- i tréjczynnikowego
oraz modelu Famy i Frencha moga by¢ udostgpnione przez autora.
13 Ferson i Harvey [10], s. 1340-1341, Tabela V.
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Oznacza to, ze czynniki te nie wnosza dodatkowych informacji do proponowanego
modelu.

W przypadku badania wplywu opéznionego HMLF (zagregowanego modelu dwu-
czynnikowego) oraz op6zZnionej stopy zwrotu z waloréw wolnych od ryzyka RFE na
tréjczynnikowy model Famy i Frencha, odrzucona zostala hipoteza zerowa na rzecz
hipotezy alternatywnej. Oznacza to, ze czynniki te wnoszg dodatkowe informacje do
modelu Famy i Frencha i model ten nie moze by¢ traktowany jako model warunkowy.

W przypadku badania wplywu opéznionej stopy zwrotu z waloréw wolnych od
ryzyka RF na zagregowany model dwu- i tréjczynnikowy réwniez odrzucona zostala
hipoteza zerowa na rzecz hipotezy alternatywnej. Oznacza to, ze op6Zniona stopa zwrotu
z waloréw wolnych od ryzyka wnosi dodatkowe informacje do proponowanego modelu
zagregowanego i model ten nie moze by¢ traktowany jako model warunkowy.

Uzyskane wyniki badan wydaja sie $wiadczy¢, ze proponowany model zagregowany
lepiej opisuje stopy zwrotu z akcji notowanych na GPW w Warszawie, w poréwna-
niu z tréjczynnikowym modelem Famy i Frencha. Uzyskane wyniki wskazujg réwniez
na mozliwo$¢ dalszej modyfikacji i doskonalenia opisu stép zwrotu z akcji na bazie
zaproponowanego modelu zagregowanego.
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Praca wplynela do redakcji w pazdzierniku 2008 r.

WPEYW OPOZNIONYCH ZMIENNYCH WARUNKOWYCH NA ZMIANY STOP ZWROTU AKCIJI
NOTOWANYCH NA GPW W WARSZAWIE

Streszczenie

W pracy przedstawiony zostal test tréjczynnikowego modelu Famy i Frencha oraz zagregowanego
modelu dwu- i tréjczynnikowego, zaproponowanego poprzednio przez autora. Wykonany test dotyczyl wptywu
zmiennych warunkowych na zmiany stép zwrotu, na przykladzie akcji notowanych na GPW w Warszawie.
Do postawionego celu wykorzystana zostala procedura zaproponowana przez Fersona i Harveya [10]. Jako
zmienne warunkowe wybrano opdznione czynniki Famy i Frencha, opézniong stope zwrotu z waloréw
wolnych od ryzyka oraz opdzniony czynnik HMLF, proponowanego modelu zagregowanego. W wyniku
przeprowadzonych badan stwierdzono, ze opdzniona stopa zwrotu z waloréw wolnych od ryzyka wnosi
dodatkowe informacje zaréwno do modelu Famy i Frencha jak i do modelu zagregowanego. Oznacza to,
ze obie procedury nie moga by¢ przyktadami modeli warunkowych. Stwierdzony zostal réwniez wptyw
opéznionego czynnika HMLF na model Famy i Frencha. Nie stwierdzono natomiast wplywu op6znionych
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czynnikéw Famy i Frencha na opis stép zwrotu przez model zagregowany. Na podstawie uzyskanych wynikow
badan mozna stwierdzi¢, ze zagregowany model dwu- i tréjczynnikowy lepiej opisuje przekrojowe, $rednie
stopy zwrotu, akcji notowanych na rynku polskim, niz tréjczynnikowy model Famy i Frencha.

Stowa kluczowe: stopa zwrotu, portfel rynkowy, model ICAPM, modele czynnikowe, czynniki ryzyka,
model Famy-Frencha, metoda Famy-MacBetha, wycena aktywow.

THE IMPACT OF THE LAGGED CONDITION VARIABLES ON THE CHANGES TO THE RATES
OF RETURN ON THE SHARES QUOTED ON THE WARSAW STOCK EXCHANGE

Summary

The paper presents the testing of Fama and French three-factor model and the two- and three-factor
aggregated model proposed earlier by the author. The conducted test concerns the impact of condition
variables on changes to the rates of return on the shares quoted on the Warsaw Stock Exchange main
market for 1995-2005. The analysis is based on the procedure proposed by Ferson and Harvey (1999). Fama
and French lagged factors act as condition variables, the lagged rate of return on free-from-risk shares and
lagged factor HMLF of the proposed aggregated model. The results of the analysis lead to the conclusion
that the lagged rate of return on free-from-risk shares contributes additional information both to Fama and
French model and the aggregated model. It implies that the two procedures may not be regarded as the
examples of condition models. Lagged factor HMLF also has an impact on Fama and French model. On
the other hand, no impact is recorded of Fama and French lagged factors on the description of the rates
of return by means of the aggregated model. On the basis of the obtained results one should noute that
the aggregated 2-factor and 3-factor models explain the cross section of average returns of shares listed
on the Polish market better than Fama and French 3-factor model.

Key words: rates of return, market portfolio, ICAPM model, factor models, risk factors, Fama-French
model, Fama-MacBeth method, asset pricing.



PRZEGLAD STATYSTYCZNY
R. LVI - ZESZYT 1 - 2009

MICHAL GROTOWSKI

ZASTOSOWANIE MODELU LOGITOWEGO DO WERYFIKACJI SKUTECZNOSCI
ANALIZY FORMACJI CENOWYCH!

1. WSTEP

Analiza formacji cenowych jest jedna z najbardziej kontrowersyjnych metod stoso-
wanych przez inwestorow w celu okreslenia momentu zakupu lub sprzedazy papieréw
warto$ciowych. Jej zwolennicy zakladaja, ze uksztaltowanie sie okreslonego ksztattu
(zwanego formacja cenowg lub techniczng) na wykresie notowan instrumentu finan-
sowego, pozwala prognozowaé zmiany ceny tego waloru. W podrecznikach poswie-
conych analizie technicznej mozna znalezé opis wielu formacji technicznych wraz
z wskazéwkami dotyczacymi ich identyfikacji oraz interpretacji. Tre$¢ tych wskazowek
oraz zasadno$¢ stosowania analizy formacji budzi jednak wiele watpliwosci.

Zasadno$¢ stosowania analizy formacji byta kwestionowana na przyklad przez
zwolennikéw hipotezy efektywnosci informacyjnej. Twierdzg oni, ze stosowanie analizy
formacji nie moze przynie$¢ inwestorom zyskéw, gdyz rynki finansowe sa efektywne
informacyjnie w stopniu co najmniej stabym, co powoduje, ze kazda metoda analizy
papieréw warto$ciowych, w ktérej badaniu podlegaja wytacznie historyczne notowania
papieréw warto$ciowych, jest bezwarto$ciowa?. Ten argument jest ostabiany przez pub-
likacje, w ktérych przedstawiane sa dowody przeciwko hipotezie efektywnosci informa-
cyjnej rynkéw finansowych3. Ponadto w publikacjach naukowych pojawiajg sie sugestie,
ze metody analizy technicznej, wéréd nich analiza formacji, mogg by¢ warto$ciowe
dla inwestoréw. Przykladem jest stanowisko S. Neftci, ktéry stwierdzil, ze narzedzia
analizy technicznej moga dawacé lepsze prognozy przyszlych zmian cen papieréw war-
toéciowych, od tradycyjnie stosowanych metod ekonometrycznych?4. Uzasadniajac te
teze Neftci zauwazyl, ze olbrzymia wiekszo$¢ metod ekonometrycznych jest oparta na
teorii liniowych proceséw stochastycznych, podczas gdy fluktuacje kurséw instrumen-

I Praca naukowa finansowana ze $rodkéw Komitetu Badah Naukowych w latach 2004-2007 jako
projekt badawczy pt. ,Efektywno$¢ informacyjna polskiego rynku kapitalowego i racjonalnosé¢ ekonomiczna
jego uczestnikéw” (nr 1H02C11227). Autor dzigkuje Panu Profesorowi dr. hab. Janowi Czekajowi za wiele
cennych uwag dotyczacych badan, ktérych wyniki przedstawiono w artykule.

2 Opis aktualnego stanu wiedzy na temat stopnia efektywnosci informacyjnej rynkéw finansowych
mozna znalezé na przyklad w pracach [1] i [3]. Opis badan dotyczacych polskiego rynku akcji zawiera
monografia [4].

3 Zob. [1].

4 Zob. [11].
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tow finansowych majg charakter raczej nieliniowy>. Dlatego prognozowanie przyszlych
warto$ci tych kurséw moze by¢ skuteczniejsze, gdy wykorzystywane sg niektére metody
analizy technicznej — wséréd nich analiza formacji.

Krytyka analizy technicznej, a zwlaszcza analizy formacji, dotyczy nie tylko
zasadno$ci stosowania tych metod, ale réwniez ich opisu, podawanego przez auto-
row podrecznikéw analizy technicznej. Jest on ogdlnikowy i peten niescistosci, co
powoduje, ze formacje techniczne rozpoznane przez jednego analityka moga by¢ tatwo
zakwestionowane przez innego, lub nawet zinterpretowane w catkowicie inny sposéb.
Z tego powodu analiza formacji jest uznawana za metode wymagajaca podejmowania
subiektywnych decyzji, co zbliza jg raczej do sztuki niz nauki i uniemozliwia naukowsg
weryfikacje jej warto$ci. Pomimo to, analiza formacji jest od pewnego czasu przed-
miotem zainteresowania badaczy rynkéw finansowych, dazacych do wyeliminowania
pierwiastkéw subiektywnych z analizy technicznej i zweryfikowania jej wartosci jako
narzedzia stuzacego do konstruowania portfeli papieréw warto$ciowych.

Jedne z najbardziej kompleksowych badan dotyczacych technicznych systeméw
transakcyjnych, zostaly zapoczatkowane przez prace autorstwa Brocka, Lakonishooka
i LeBarona [2] i byly kontynuowane przez Sullivana, Timmermanna i White’'a [17].
Brock, Lakonishook i LeBaron przeprowadzili doglebng weryfikacje dwéch technicz-
nych system6éw transakcyjnych: systemu opartego na dwéch $rednich kroczacych
i systemu, w ktéorym sygnaly sg generowane przez przeciecia linii wsparcia i oporu.
Ponadto podjeli probe minimalizacji wptywu, jaki na wyniki testéw technicznych metod
inwestowania ma fakt wielokrotnego wykorzystywania w badaniach, przez réznych
autoréw, tego samego zestawu danych - zjawiska okreslanego jako ,nadmierna analiza
danych” (ang. selection bias, data—snooping bias). Wielokrotne przebadanie tego samego
zestawu danych w konicu skutkuje znalezieniem niezwykle skutecznego systemu trans-
akcyjnego. Wyniki tego systemu moga by¢ jednak przypadkowe z przynajmniej dwéch
powoddw. Po pierwsze, moze to by¢ jedyny system z setek sprawdzonych, ktéry przynosi
dobre wyniki lub, po drugie, moze on osiggaé tak dobre rezultaty tylko w badanym
okresie czasu. W celu unikniecia drugiej z wspomnianych sytuacji Brock, Lakonishook
i LeBaron wykorzystali notowania indeksu DJIA z okresu od 1897 do 1986 roku - obej-
mujacego 100 lat i w duzej czeSci niewykorzystywanego we wczesniejszych badaniach.
Wyniki uzyskane dla tak dlugiego okresu pozwolily autorom stwierdzi¢, ze opinia o
nieskutecznosci technicznych systeméw transakcyjnych nie znajduje potwierdzenia. W
przypadku wszystkich wariantéw testowanych systeméw, zaréwno dtugie, jak i krotkie
pozycje przynosily zyski istotnie wyzsze od $rednich stép zwrotu z indeksu Dow Jones.
Ponadto okazalo sie, ze dajacym najwieksze zyski dtugim pozycjom towarzysza okresy
najnizszej zmienno$ci stép zwrotu z indeksu DJIA, co nie pozwala wyjasni¢ tych zyskow
stwierdzeniem, iz sg one generowane w okresach, gdy ryzyko inwestycyjne jest duze.
Ponadto Brock, Lakonishook i LeBaron zrealizowali eksperyment symulacyjny majacy
na celu ocene wrazliwo$ci uzyskanych wynikéw na zmiane badanych danych. W tym
celu zastosowali probkowanie bootstrapowe i wylosowali 2000 teoretycznie mozliwych

5 Czego dowodem jest duza popularnosé¢ proceséw GARCH (nieliniowych proceséw stochastycznych),
stosowanych do modelowania rynkéw finansowych.
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trajektorii kursu indeksu DJIA, ktére nast¢pnie wykorzystali w testach badanych syste-
moéw. Uzyskane wyniki w pelni potwierdzily wczesniejsze wnioski.

W 1999 roku, Sullivan, Timmermann i White opublikowali wyniki badan, ktére
stanowily rozszerzenie analiz przedstawionych powyzej. Wykorzystali formalny sposéb
oceny wplywu efektu nadmiernej analizy danych na wyniki uzyskane przez Brocka,
Lakonishooka i LeBarona. Ich gléwnym celem byto ustalenie, czy systemy transakcyjne
badane przez ich poprzednikéw nie sg jedynymi przynoszacymi zyski sposrdd tysiecy,
ktére przynoszg straty. Dlatego uwzglednili w badaniach systemy transakcyjne takie
jak: regute filtra, srednie kroczace, przebicia linii wsparcia i oporu, regute kanatu
oraz system oparty na pojedynczej $redniej kroczacej wskaznika OBV. Ponadto, kazdy
z tych systemOw rozpatrywali z wieloma mozliwymi warto$ciami parametréw, co w re-
zultacie dalo prawie osiem tysiecy réznych technicznych metod inwestowania. Ich
analiza potwierdzita stuszno$¢ wnioskéw sformutowanych przez Brocka, Lakonishooka
i LeBarona. Jednak po uwzglednieniu w badaniach okresu kolejnych dziesieciu lat
notowan indeksu Dow Jones, okazalo sie, ze metody testowane przez tych autoréw nie
byly juz tak skuteczne. Réwniez analiza tych systeméw dla danych z rynku kontraktéw
terminowych na indeks S&P500 potwierdzita teze, ze systemy skuteczne przed 1986
rokiem, po tej dacie przynoszg znacznie nizsze zyski. Zdaniem autoréw, mozliwym
wyjas$nieniem tego zjawiska jest teza o stopniowym zwiekszaniu sie efektywnosci infor-
macyjnej rynkéw finansowych.

W 1995 roku Osler i Chang przedstawili wyniki weryfikacji skutecznosci formacji
glowy i ramion w praktyce inwestycyjnej rynkéw walutowych [13]. Podstawg ich badan
byt algorytm identyfikujacy t¢ formacje na wykresach kurséw instrumentéw finansowych
- w tym przypadku kurséw 6 walut. Wykorzystujac go przeprowadzili identyfikacje
formacji glowy i ramion na wykresach kurséw sze$ciu walut a nastepnie obliczyli jakie
zyski osiagnalby inwestor wykorzystujacy sygnaly ptynace z tej formacji. W przypadku
kurséw marki niemieckiej i japonskiego jena, uzyskane zyski okazaly sie by¢ zaré6wno
statystycznie, jak i ekonomicznie istotne (Po uwzglednieniu kosztéw transakcyjnych
i r6znic oprocentowania tych walut i dolara amerykanskiego). Osler i Chang postawili
hipoteze, iz te zyski sa mozliwe dzieki pewnym zalezno$ciom pomiedzy kolejnymi
zmianami kurséw walutowych, ktére nie sg uwzgledniane w ich ekonometrycznym
modelowaniu. Stosujgc metode bootstrap pozytywnie zweryfikowali te teze.

Kolejne badania dotyczace analizy formacji przedstawili Lo, Mamaysky i Wang
[9], postugujac sie nastepujaca 3-etapowg procedurg badawcza: (1) kurs instrumentu
finansowego zostal poddany wygladzeniu za pomoca metody jadrowej estymacje funk-
cji regresji. Wedlug autoré6w w ten sposéb usunieto szum informacyjny (nieistotne
zmiany kursu o malej amplitudzie, utrudniajgce rozpoznanie formacji technicznych)
z analizowanego szeregu czasowego, oraz wyeksponowano giéwne trendy, zgodnie
z ktérymi kurs badanego instrumentu finansowego zmienial sie; (2) 10 wybranych
formacji technicznych zdefiniowano w kategoriach uktadu lokalnych miniméw i mak-
siméw wygladzonego szeregu notowan. Celem tego postepowania byto umozliwienie
zautomatyzowanej identyfikacji danej formacji, co toruje droge do obiektywizacji decyzji
inwestycyjnych podejmowanych na podstawie faktu wystepowania danej formacji tech-
nicznej; (3) zidentyfikowano formacje techniczne na wygtadzonych wykresach kurséow
instrumentéw finansowych. Nastepnie poréwnano $rednie stopy zwrotu z badanych
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instrumentéw finansowych w okresie nastepujacym po identyfikacji danej formacji
technicznej, ze $rednimi stopami zwrotu z tych instrumentéw w calym analizowanym
okresie. Zaobserwowanie istotnych statystycznie réznic pomiedzy tymi dwoma $red-
nimi, wskazuje na przydatno$¢ danej formacji analizy technicznej w prognozowaniu
przysztych zmian cen akcji.

Stosujgc opisang wyzej procedure Lo, Mamaysky i Wang zweryfikowali skutecznosé
dziesieciu popularnych formacji technicznych w prognozowaniu przysztych trendéw
cenowych. Ich badania wskazujg, ze pojawienie sie tych formacji na wykresie notowan
instrumentu finansowego niesie za sobg istotne informacje, ktére moga by¢ wykorzy-
stane przez inwestoréw i przynosi¢ im zyski.

W artykule przedstawiono metode identyfikacji szeSciu wybranych formacji tech-
nicznych, ktéra w odr6znieniu od tradycyjnych sposobéw wyznaczania tych forma-
cji, moze by¢ zrealizowana ,mechanicznie”, bez dokonywania arbitralnych wyboréw.
Stosujac te metode oraz model logitowy autor zweryfikowal warto$é¢ wybranych for-
macji jako narzedzia stuzacego do prognozowania zmian cen wybranych instrumentéw
finansowych notowanych na Gieldzie Papier6w Wartosciowych w Warszawie. Metoda
badawcza zastosowana przez autora jest podobna do opisanej powyzej, autorstwa Lo,
Mamaysky'ego i Wanga. Jednak autor zastosowal calkiem inng metode wygladzania
szeregu czasowego notowan instrumentéw finansowych, zmienit definicje weryfikowa-
nych formacji technicznych, uwzglednit w badaniach postulaty analitykéw technicznych
dotyczace koniecznos$ci wykorzystania analizy trendu w analizie formacji (element
ten zostal calkowicie pominiety przez Lo, Mamaysky'ego i Wanga) i zaproponowat
zastosowanie modelu logitowego do oceny prawdopodobiefistwa z jakim prognozy
generowane przez wybrane formacje sg spetniane.

2. IDENTYFIKACJA WYBRANYCH FORMACJI CENOWYCH

W badaniach uwzgledniono sze$¢ nastepujacych popularnych formacji cenowych:
formacje glowy i ramion, odwrécong formacje gtowy i ramion, formacje podwojnego
szczytu (,M”) i dna (,W”) oraz formacje potréjnego szczytu i dna®. Wyznaczanie momentu
ich uksztaltowania sie przebiegalo zgodnie z opisanym ponizej algorytmem.

Niech Py, ..., Py oznacza szereg czasowy, ktérego wykres ma by¢ przedmiotem
analizy formacji’. Szereg ten moga stanowi¢ ceny zamknigcia wybranego instrumentu
finansowego, badz tez linia trendu I-go lub II-go stopnia wyznaczona metodg zapre-
zentowang w pracach [?] i [7]. Wykorzystanie cen zamkniecia pozwala poszukiwad
formacji cenowych odnoszacych sie do trendéw krétkookresowych, uwzglednienie linii
trendu I-go stopnia daje informacje o formacjach dotyczacych trendéw wtérnych, zas
II-go stopnia - o trendach gtéwnych.

6 W artykule, ze wzgledu na ograniczenia iloSciowe, nie podano opisu tych formacji. Jest on dostepny
w kazdym podreczniku analizy technicznej, np. w [12], [14], [15] i [16].

7 Wykres szeregu czasowego notowan instrumentu finansowego Py, ..., Py jest rozumiany jako wykres
powstaty poprzez potaczenia liniami prostymi punktéw o wspotrzednych (1, Py), ..., (T, Pp).
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Pierwszym krokiem analizy formacji cenowych jest identyfikacja wszystkich lokal-
nych ekstreméw wykresu badanego szeregu czasowego, czyli wszystkich obserwacji
tego szeregu spetniajgcych jeden z dwdéch ponizszych warunkow:

Py < P;iP; > Py, gdziei € {2, ..., T — 1}. Wtedy méwimy, ze P; jest maksi-
mum lokalnym lub wierzchotkiem wykresu,

Py > P;iP; <Py, gdziei € {2, ..., T - 1}. Wtedy méwimy, ze P; jest minimum
lokalnym lub dotkiem wykresu.

Zaktadajac, ze badany szereg czasowy ma N lokalnych ekstremoéw Py, ..., Py
(gdzie t1, ..., tn € {2, ..., T-1}, N< T -11it; < .. < ty) oznaczmy ich wartosci
W nastepujgcy sposéb: eq @ = Py, ..., en : = Py

Kolejnym etapem analizy formacji jest sukcesywne badanie sekwencji kilku kolej-
nych ekstreméw (pieciu w przypadku formacji ,M” i ,\W”, sze$ciu w przypadku pozo-
stalych uwzglednionych w badaniach) i sprawdzanie czy ich uktad odpowiada ktérejs
z definicji sze$ciu wybranych formacji technicznych. W opisywanych badaniach zasto-
sowano nastepujace definicje:

Definicja 1. Moéwimy, Ze sekwencja ekstremow lokalnych ey, ..., ej+5 tworzy formacije
glowy i ramion, jezeli spelnione sq nastepujgce warunki:

(i) e, ex+2 i errq Sq minimami lokalnymi, a epiq, €r+3 i €k+s5 Sq maksimami
lokalnymi,

(ii) ex < ek+2, €k+1 < €k+3, k+a < €kt k+5 < €k+3, €k < €ktd)

(€41 — ek+2)+ (erss— €k+4)

k)

(iii) (ek+1 — ek+2), (€pis— €is) €

3((ek+l - ek+2) (e s €k+4))
2 g

(ek+37 €k+2)Jr (ek+37 €k+4)

El

(iv) (€k+3 - ek+2)» (ek+3 - ek+4) €

3((3k+3 - ek+2) + (ek+3 - ek+4))
2 .

Definicja 2. Mowimy, Ze sekwencja ekstremow lokalnych ey, ..., ej+5 tworzy odwré-
conq formacje glowy i ramion, jezeli spetnione sq nastepujgce warunki:

(i) er, er+2 i er+q Sq maksimami lokalnymi, a ep+q, ex+3 i er+s5 S¢ minimami
lokalnymi,

(ii) ex > ek+2, €k+1 > €k+3, Chtd > Cktl, Ckt5 > €k+3, €k > Chtds
(exir2—€vy) ; (¢xra—€ys)

(iii) (ek+2 = ek+1), (€psq— €ys) €

3(<ek+2 - ek+l) + (ek+4 - ek+5))
2 i

(erin—€rvs) teriy—eis)

k]

(iv) (ex+2 — €k+3), (€k+4 - ek+3) €

3((ek+2 - ek+3) + (ek+4 - ek+3))
2 .




Zastosowanie modelu logitowego do weryfikacji skutecznosci analizy... 131

Definicja 3. Méwimy, Ze sekwencja ekstremow lokalnych ey, ..., ej+4 tworzy formacje
podwdjnego szezytu (,M”), jezeli spetnione sq nastepujgce warunki:

(i) e, ex+2 1 epra Sq minimami lokalnymi, a ej+1 i ej+3 sq¢ maksimami lokalnymi,

(ii) ex < ex+2, ek+4 < €k+2,

9((ek+l - ek+2) + (ek+3 - ek+2))
10 ’

(iii) (ep+1 — €k+2), (6k+3 - ek+2) <

11((ek+1 - ek+2> + (ek+3 - ek+2))
10 ’

((€k+1 —e) t (e s~ €k+4))
2 ]

(iv) (ex+1 — ew), (ek+3 - €k+4) €

3((€k+1_ e) (e s— €k+4))
5 )

Definicja 4. Moéwimy, Ze sekwencja ekstremow lokalnych ey,

podwdjnego dna (,W”), jezeli spetnione sq nastepujgce warunki:
(i) ey, ex+2 1 ep+a Sq maksimami lokalnymi, a ep41 i er+3 sq minimami lokalnymi,
(it) e > er+2, ek+a > ep+2,

..., €l+4 tworzy formacje

9((e —e + (e —e
(iii) (ek+2 — k1), (€x 2~ €v3) € (s Hl)lo (6 v Hg))’
11((ek+27ek+l)+(ek+27ek+3))

10

>

J— + P
(iv) (et — e (€14 — €rys) € ((ex —€x+1) 2(ek+4 ek+3))’
3((ek_ek+l)+(ek+4_ek+3))
2

Definicja 5. Moéwimy, Ze sekwencja ekstremoéw lokalnych ey,
potrdjnego szezytu, jezeli spetnione sq nastepujgce warunki:

(i) er, er+n i errq Sq minimami lokalnymi, a epyq, er+3 i efrs Sq maksimami
lokalnymi,

..., x5 tworzy formacije

4((€k+1 —e) T (€k+1 - €k+2))
5 E)

(ii) (err1 — €, (€xs1— €cs2) €

6((ek+1_ ) T (e — ek+2))
5

>

4((€k+1 - ek+2) + (ek+3 - ek+2))
5 )

(iii) (ex+1 — €k+2), (ek+3 - ek+2) &

6((ek+1 - "k+2) + (ek+3 - ek+2))
5 i

4((€k+3_ €+ 4) Jr(€k+5_ ek+4))
5 )

(v) (er+3 = ek+4), (€k+5 - ek+4) <

6(<ek+3 — e i) T (g5 "k+4))-
5 .
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Definicja 6. Méwimy, Ze sekwencja ekstremow lokalnych ey, ..., ex+5 tworzy formacje
potréjnego dna, jezeli spelnione sq nastepujgce warunki:
(i) er, er+r 1 er+rq Sq maksimami lokalnymi, a ep+q, ep+3 i er+5 S¢ minimami
lokalnymi,
A(ep —exsr) Tein —ev1)
5 ’

(ii) (ex — ek+1), (1o~ €1 q) €

6((ek —g) e — 3k+1))
5

>

4((ek+2 - ek+1) + (ek+2 - ek+3))
5 )

(iii) (ex+2 — er+1), (€k+2 - ek+3) <

6((€k+2 - ek+l) + (ek+2 - ek+3))
5

g

4((ek+4 —ey) ey ek+5))
5 ’

(iv) (e+4 = €k+3), (€14 — €ss) €

6((ek+4_ e+ 3) +(‘fk+4_ ek+5))
5 .

Sformutowane powyzej definicje wymagaja komentarza. Formacje zostaly w nich
ujete w kategoriach porzadku sekwencji (ustalonej liczby) kolejnych ekstreméw lokal-
nych wykresu kursu instrumentu finansowego. Poszczegdlne warunki definicyjne roz-
wazanych formacji maja za zadanie zapewnienie podobienstwa uktadu tych ekstreméw
do definicji spotykanych w literaturze, co zostanie zademonstrowane na przyktadzie
pierwszej definicji, dotyczacej formacji glowy i ramion.

Na rysunku 1 zaprezentowano schematyczny uktad ekstreméw wykresu kursu
instrumentu finansowego, zgodny z definicjg nr 1.

a3 Wysolfo?éé prawej
i — czesci glowy

Wysokos$¢ prawego
ramienia formacji

Kurs

Czas

Rysunek 1. Formacja gtowy i ramion — schemat

Warunki (i) i (ii) okreSlajg rodzaj i potozenie ekstreméw tworzacych formacje
- w przypadku formacji glowy i ramion sg to 3 minima i 3 maksima lokalne utozone
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na przemian (warunek (i), przy czym srodkowe maksimum musi by¢ najwyzsze, drugie
minimum (spoéréd trzech wchodzacych w sktad formacji) musi by¢ potozone wyzej
od pierwszego, a trzecie minimum musi zostaé¢ uksztaltowane pomiedzy pierwszym
minimum i maksimum (warunek (ii)). Taki uktad dotkéw i wierzchotkéw wykresu jest
opisywany w podrecznikach analizy technicznej jako formacja gtowy i ramion, przy
czym ich autorzy zazwyczaj podaja dodatkowe warunki dotyczace ksztaltu formacii.
Zostaly one uwzglednione w punktach (iii) i (iv) definicji. Warunek (iii) zapewnia
podobng wysoko$¢ prawego i lewego ramienia formacji (spos6b pomiaru wysokosci
ramienia wskazano na rysunku 1), przy czym przyjeto, ze wysokosci ramion nie moga
r6zni¢ sie od swojej $redniej o wiecej niz 50%. Natomiast warunek (iv) zapewnia
,symetri¢” glowy, tak aby wysokos¢ jej prawej i lewej czeSci nie réznily sie znacznie
(ponownie przyjeto margines 50% odchylenia od $redniej).

W przypadku pozostalych definicji analogiczne warunki mozna zinterpretowaé
w podobny sposéb. Zawsze intencja ich wprowadzenia byla cheé jak najwickszego
upodobnienia ksztaltu wynikajgcego z przyjetej definicji do tych, ktére mozna spotkaé
w podrecznikach analizy technicznej. Problematyczne moga sie¢ wydawaé konkretne
liczby przyjete w tych warunkach — dlaczego akurat pieédziesigt procent, a nie na
przyktad czterdziesci? Nalezy przyznaé, ze liczby te zostaly okreslone arbitralnie.
Jednak trzeba réwniez zauwazyé, ze obiektywizacja analizy formacji nie jest moz-
liwa bez wprowadzenia tego typu warunkéw. Konieczno$¢ takiego postepowania jest
powodowana brakiem precyzji w podstawowych definicjach formacji technicznych.
Jej wyeliminowanie moze nastgpi¢ tylko poprzez Sciste okreslenie wzajemnego poto-
zenia ekstreméw wykresu tworzacych formacje. Co najwazniejsze, takie postepowa-
nie umozliwia dalszg weryfikacje analizy formacji prowadzong w sposéb caltkowicie
obiektywny i ,mechaniczny”. Warto réwniez zauwazyé, ze formacje glowy i ramion
okreslong tak, jak w definicji 1, mozna nazwaé na przyklad ,formacja glowy i ramion
o parametrach (50%, 50%)”. Wtedy kazda zmiana liczb wystepujacych w warunkach
(iii) i (iv) bedzie powodowaé, ze bedziemy mie¢ do czynienia z formalnie innym typem
formacji. Mozliwe jest wtedy analizowanie réznych typéw formacji glowy i ramion
i optymalizacja jej parametrow.

3. ANALIZA SYGNALOW TRANSAKCYJNYCH GENEROWANYCH PRZEZ WYBRANE FORMACJE CENOWE

Wedtug zwolennikéw podejscia technicznego wybrane formacje sygnalizujg zmiane
aktualnego trendu cenowego. Dodatkowo, w przypadku kazdej z nich mozna wyznaczy¢
tak zwany ,minimalny zasieg wybicia”, to znaczy minimalng wielko$¢ zmiany ceny
danego papieru warto$ciowego, jaka powinna nastgpi¢ po uksztattowaniu si¢ formacji
na wykresie jego kursu. Wydaje si¢, ze weryfikujgc warto$¢ analizy formacji nalezy
przede wszystkim sprawdzié, czy te dwie prognozy wynikajace z ich uksztaltowania
si¢ (zmiana trendu i minimalny zasieg wybicia) sg spelniane. W przedstawionych tu
badaniach podjeto prébe oceny trafnosci tych prognoz.

Komentarza wymaga sposéb w jaki sprawdzano czy wspomniane prognozy zostaty
spetnione. W celu weryfikacji prognozy dotyczacej zmiany trendu zastosowano autorskg
metode wyznaczania linii trendéw cenowych, bazujacg na teorii Dowa, czyli podsta-
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wowej teorii analizy technicznej wyjasniajacej pojecie trendu cenowego. Stosujac ja
okres notowan instrumentu finansowego jest dzielony na podokresy oznaczane jako:
(1) okres trendu wzrostowego, jezeli kolejne minima i maksima lokalne tego wykresu sg
potozone coraz wyzej (to znaczy kazde kolejne maksimum jest wyzej od poprzedniego
i kazde kolejne minimum jest wyzej od poprzedniego minimum lokalnego); (2) jako okres
trendu spadkowego, jezeli kolejne minima i maksima lokalne tego wykresu sg potozone
coraz nizej; (3) jako okres trendu bocznego w pozostatych przypadkach. Punkty wykresu
rozgraniczajgce okresy réznych trendéw sg wykorzystywane jako punkty weztowe (ang.
knots) w estymacji metoda regresji sklejanej (ang. spline regression) funkcji regresji
(ciaglej; kawatkami liniowej), w ktérej zmienng zalezng jest warto$¢ kursu instrumentu
finansowego P;, a zmienng niezalezng czas mierzony numerem obserwacji kursu ¢.
W ten spos6b otrzymywana jest linia trendéw I-go stopnia, ktéra mozna utozsamiac
z linig trendéw krétkookresowych. Wykonujac jeszcze raz analogiczne obliczenia, ale
tym razem z linig trendu I-go stopnia ,zastepujacg” kurs instrumentu finansowego,
mozna zidentyfikowac¢ trendy II-go stopnia (wtérne) i ich linie. Ponowne powtérzenie
wspomnianej procedury, tym razem z linig trendu II-go stopnia w charakterze danych
wejSciowych, umozliwia wyznaczenie trendéw III-go stopnia (gtéwnych).

Bardziej szczegbtowy opis tej metody wyznaczania trendu mozna znalezé w pracy
[7]. Jej zastosowanie, w polaczeniu z podanymi wczesniej definicjami formacji tech-
nicznych pozwalato sprawdzié¢, czy uksztaltowaniu sie danej formacji na wykresie
towarzyszyla zmiana trendu cenowego. Przykladowo, w przypadku formacji glowy
i ramion, formacji ,M” oraz formacji potréjnego szczytu sprawdzano, czy przed jej
uksztaltowaniem si¢ identyfikowany jest okres trendu wzrostowego (warunek konieczny
pojawienia sie tej formacji), a po — okres trendu spadkowego. W takim przypadku
prognoza zmiany trendu cenowego uznawana byla za spetniong. W przypadku trzech
pozostatych formacji postepowano analogicznie, z tym ze spelnienie prognozy miato
miejsce, gdy trend zmienial sie ze spadkowego na wzrostowy.

Oprocz sygnalu zmiany trendu rozwazane formacje generujg réwniez prognoze
dotyczacg minimalnego zakresu zmiany kursu, ktéra powinna mieé¢ miejsce po uksztal-
towaniu si¢ formacji, czyli ,minimalnego zakresu wybicia” z formacji. Sposéb jego
pomiaru jest zalezny od typu formacji i jest podawany w podrecznikach analizy tech-
nicznej. Przyktadowo dla formacji glowy i ramion i odwréconej formacji glowy i ramion
minimalny zasi¢g wybicia jest réwny odleglosci szczytu glowy (ekstremum e43) od
tzw. linii szyi (linii tgczacej ekstrema ep15 1 eg+4).

W badaniach wykorzystano szeregi czasowe notowan kontynuacyjnych kontrak-
tow futures na indeks WIG20, z lat 1999-2005, oraz akcji wybranych spotek, z lat
2000-2005. Spotki wybierano na podstawie kryterium wielko$ci obrotu ich akcjami na
GPW w Warszawie w latach 2000-2005. Wybrano 28 najbardziej plynnych waloréws.

W tabeli 1 znajdujg sie informacje o liczbie zidentyfikowanych formacji poszcze-
g6lnego rodzaju. Liczby te podano w trzech wariantach, zgodnie z trzema wersjami
obliczen, ktére zostaly przeprowadzone. Elementem réznicujacym te obliczenia byly
,2dane wejsciowe” (szereg czasowy) stuzace do rozpoznawania formacji. W pierwszym

8 Szczegotowy opis danych wykorzystanych w badaniach oraz kryteriéw ich selekcji znajduje sie
w pracy [7].
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wariancie wykorzystano kursy waloréw uwzglednionych w badaniach otrzymujac w ten
spos6b informacje o formacjach dotyczacych trendéw krétkookresowych (I-go stopnia).
Drugi wariant zaowocowal identyfikacjg formacji trendéw wtérnych (II-go stopnia),
a w charakterze ,danych wejSciowych” wykorzystano w nim linie trendéw I-go stopnia.
W trzecim wariancie obliczenia realizowano przy pomocy linii trendu II-go stopnia
otrzymujgc formacje cenowe zapowiadajgce zmiany trendéw gtéwnych (III-go stopnia).

Tabela 1

Tlo$¢ formacji zidentyfikowanych dla kurséw wybranych akcji (2000-05) i kontraktow futures
na indeks WIG20 (1999-2005)

Kontrakty futures
Formacja
Rozpoznana
na... glowy glowy i ramion potréjnego potréjnego M W
i ramion odwrécona szczytu dna " "
ceny 12 17 1 3 13 5
trend I-go stopnia 2 4 0 1 0 2
trend II-go stopnia 1 1 0 0 2 0
Akcje
Formacja
Rozpoznana
na... glowy glowy i ramion potréjnego potréjnego NG ne
i ramion odwrdécona szczytu dna " "
ceny 305 297 163 193 277 279
trend I-go stopnia 73 72 0 40 45 42
trend II-go stopnia 0 0 0 0 0 0

Liczby widoczne w tabeli 1 nie powinny zaskakiwaé. W miare zwigkszania stopnia
trendu identyfikowana jest coraz mniejsza liczba formacji. Dzieje sie tak, poniewaz linie
trendu wyzszego stopnia zawierajg mniej ekstreméw lokalnych, ktére sg ,materiatem
konstrukcyjnym” formacji. Natomiast nieco zaskakujgcy moze by¢ fakt, iz dla wszystkich
waloréw uwzglednionych w badaniach udalo sie zidentyfikowaé tylko cztery formacje
sygnalizujgce zmiane trendu gtéwnego. Niestety, oznacza to brak mozliwosci wykonania
analizy statystycznej sygnaléw transakcyjnych generowanych przez te formacje.

Natomiast w tabeli 2 zamieszczono informacje dotyczace liczebno$ci formacii,
ktére zostaly poprzedzone wilasciwym trendem i jednoczes$nie zostaly potwierdzone
w sposéb zgodny z zaleceniami analizy formacji®. Tylko te formacje zostaly poddane

9 Na przyktad aby uklad ekstreméw przypominajacy formacje glowy i ramion zostal uznany za wia-
rygodny, musi by¢ poprzedzony trendem wzrostowym i potwierdzony przebiciem tzw. ,linii szyi”. Dokladny
opis zasad potwierdzania wiarygodnosci formacji cenowych znajduje si¢ w podrecznikach [12], [14], [15]
i [16], a takze w pracy [7].
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dalszej analizie, gdyz tylko one spelniajg warunki stawiane im przez analitykéw tech-
nicznych.

Tabela 2

Tlo$¢ formacji zidentyfikowanych w trakcie badan, spetniajagcych kryteria ,wtasciwego polozenia”
i ,potwierdzonej wiarygodno$ci”

Formacja
glowy glowy i ramion potrdjnego potréjnego M W
i ramion odwrdcona szczytu dna " ”
Formacje zidentyfikowane na wykresie cen
248 238 35 34 122 126

Formacje zidentyfikowane na wykresie trendu I-go stopnia

61 56 0 5 24 34

Opisujac analize formacji analitycy techniczni dostrzegajg mozliwo$¢ otrzymania
sygnalow i prognoz, ktére nie zostang p6zZniej zrealizowane przez odpowiednig zmiang
kurséw. Przykladem dobrze ilustrujacym ich podejScie do kwestii trafnosci sygnatow
i prognoz generowanych przez analize formacji jest ponizszy cytat pochodzacy od
J. Murphy’ego [12, s. 113-114]:

»-.ZWréémy uwage na nieustanne wystepowanie tu stow ,zazwyczaj” czy ,na ogét”.
Analiza wszelkich formacji widocznych na wykresach zalezy z koniecznosci od ogélnych
tendencji, a nie tylko od Scistych regut; wyjatki zawsze sie zdarzaja. Nawet samo zasze-
regowanie formacji do okreslonych kategorii bywa czasami problematyczne. Tréjkaty
sg zazwyczaj formacjami kontynuacji trendu, ale czasami wystepuja tez jako formacje
jego odwrécenia... Nawet glowa i ramiona, najbardziej znana z formacji zapowiadaja-
cych odwrdécenie trendu, moze czasami wystepowac jako formacja jego konsolidacji...”.

Takie stanowisko, pomimo iz wydaje sie dobrze przystawaé¢ do rzeczywistosci ryn-
kow finansowych, jest jednak bardzo nieprecyzyjne i utrudnia weryfikacje analizy for-
macji metodami naukowymi. Powodem jest brak precyzji przejawiajacy sie notorycznym
wykorzystywaniem przez analitykow technicznych okreslen takich jak ,zazwyczaj”, ,na
ogbl” i ,czasami”, w opisach dotyczacych trafnosci sygnatéw i prognoz pochodzacych
z analizy formacji. Zdaniem autora ocena warto$ci analizy formacji nie jest moz-
liwa bez wyeliminowania tych niescistosci i zaproponowania alternatywnego sposobu
opisu ,jako$ci” sygnatéw i prognoz generowanych przez te metode analizy techniczne;j.
Naturalnym rozwigzaniem wydaje sie zastosowanie jezyka rachunku prawdopodobien-
stwa i formutowanie stwierdzen typu: ,formacja X generuje sygnaly (prognozy), ktére
zostaja wypelnione w xy procentach”. Takie podejscie zastosowano w badaniach.

Wszystkim formacjom uwzglednionym w badaniach nadano numery - od 1 do
N10. W przypadku kazdej z formacji badaniu podlegato prawdopodobiefistwo zajscia
dwéch typéw zdarzen:

10 Osobno numerowano formacje zidentyfikowane na wykresach kurséw i te wykryte na wykresach
linii trendéw pierwszego stopnia.
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- po uksztaltowaniu si¢ formacji i nastgpito odwrécenie trendu cenowego, zgodne
z przewidywaniami analitykéw technicznych, to znaczy po uksztaltowaniu sie formacji
glowy i ramion, formacji ,M” oraz formacji potréjnego szczytu widoczny jest trend
spadkowy, a po uksztaltowaniu sie pozostatych — trend wzrostowy (zdarzenie R;),

- po uksztaltowaniu sie formacji i mial miejsce ruch cenowy spetniajacy prognoze
dotyczaca minimalnego zasiegu wybicia z formacji (zdarzenie P;).

Nastepnie wprowadzono dwie zmienne zero-jedynkowe, zdefiniowane nastepu-
jaco:

—

YR — {yR}N ye =1L zaszlo zdarzenie R;, )
tli=r 7 0, w przeciwnym przypadku.

—

fo zdarzenie P;
P = {yPyYgp =] PAsEO X b 2
{y ! }l =v Vi 0, w przeciwnym przypadku. @
Badanie prawdopodobienstwa zdarzen R; i P; zostalo w ten sposéb sprowadzone
do analizy sytuacji, w ktérych zmienne YR i YP przyjmuja wartoéci réwne jeden.
Prawdopodobienstwa te zapisano w nastepujgcej postaci:

PYR=1) =A@ X, PQ? =1) = APBTX), 3)

gdzie X jest macierzg wybranych zmiennych, ktére mogg mie¢ wplyw na prawdopo-
dobienstwa zajscia badanych zdarzen (zmienne te zostang omdwione ponizej), a i
sa wektorami nieznanych parametréow, a A jest dystrybuantg rozkladu logistycznego
zdefiniowang nastepujaco:

Ax) = %. 4)

Model prawdopodobienistwa opisany powyzej nosi w literaturze ekonometrycznej
nazwe modelu logitowego. Istnieje kilka metod estymacji parametréw «a i §, ale najpo-
pularniejszg jest metoda najwiekszej wiarygodnosci. W badaniach wykorzystano wtasnie
te metode!l. Wymaga ona maksymalizacji funkcji wiarygodnosci, co z kolei powoduje
konieczno$é rozwigzania uktadu nieliniowych réwnan. W tym celu wykorzystywane sg
metody numeryczne — w badaniach zastosowano wariant Goldfelda-Quandta metody
Newtona-Raphsona!2.

Jako zmienne niezalezne powyzszego modelu wykorzystano nastepujace wielkosci:

ri = {r{’}fv: » gdzie r¥ oznacza zasi¢g czasowy formacji i, to znaczy dlugos¢
okresu od drugiego do ostatniego ekstremum tworzacego tg formacje,

11 Zastosowanie metody najwiekszej wiarygodnosci jest uzasadnione, gdy badane zdarzenia (lub réw-
nowaznie zmienne YR i YP) sg niezalezne. W przypadku szeregéw czasowych pochodzacych z rynkéw finan-
sowych niezalezno$¢ poszczegélnych obserwacii jest trudna do uzasadnienia. Jednak w przedstawionych tu
badaniach analizowano zmiany cen majgce miejsce po uksztattowaniu sie¢ formacji — a wigc majace miejsce
w réznych momentach i w okresach r6znej dlugosci. Autor ma nadzieje, iz doprowadzito to do ,ostabienia”
ewentualnych zalezno$ci zmiennych YR i Y.

12 Szczegblowy opis estymacji parametréw modelu logitowego metoda najwiekszej wiarygodnosci
znajduje si¢ w [6, rozdzial 19] oraz [5, rozdzial 2].
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vV — { V}N d . 1% 1 t . . f T
r r; =1 gdzie r; oznacza relatywny rozmiar pionowy lormacjl t¢, 10 Zznaczy

procentowg wielko$¢ wahan kursu w trakcie ksztaltowania sie formacji,

1= {li}f.vz ,» gdzie [; jest réwne dtugosci (w dniach) okresu trendu poprzedzajacego
formacje i. W przypadku formacji identyfikowanych na wykresie kursu zmienna /;
zawiera informacje dotyczgce trendéw krétkookresowych, za$ w przypadku formacji
poszukiwanych na wykresach linii trendu I-go stopnia, sg to informacje o trendach
wtérnych,

dbessa = {df?e”"}jvz - zmienna zero-jedynkowa przyjmujaca warto$¢ jeden, gdy
formacja i jest jedng z formacji konczacych okres trendu spadkowego (odwrécona
formacja gtowy i ramion, formacja ,W” lub formacja potréjnego dna),

diAs = {df“s}f\]: | — zmienna zero-jedynkowa przyjmujaca warto$¢ jeden, gdy for-
macja i jest albo formacjg gtowy i ramion albo jej odwrocong wersja,

aMv = {dlMW }IN: , — zmienna zero-jedynkowa przyjmujaca warto$¢ jeden, gdy for-
macja i jest albo formacjg ,M” albo formacjg ,W”.

Zmienne rH, #V i [ zostaly uwzglednione w modelu, gdyz wedtug analitykéw tech-
nicznych rozmiar poziomy i pionowy formacji oraz zasieg trendu poprzedzajacego
te formacje determinujg jej znaczenie. Natomiast zmienne dbessa, dHAS i dMW zostaly
dotaczone do listy zmiennych niezaleznych, w celu wychwycenia réznic pomiedzy
poszczegblnymi typami formacji, oraz réznic dotyczacych formacji konczacych hosse
i besse. Wprowadzenie tych zmiennych bylo konieczne, gdyz parametry modeli byly
estymowane na podstawie danych dotyczacych wszystkich formacjil3. Rozpatrywanie
ich razem dato stosunkowo duze prébki danych, co jest nie bez znaczenia w $wietle
zastosowanej metody estymacjil4.

Wyniki estymacji parametréw opisanego modelu, dla danych dotyczacych formacji
zidentyfikowanych na wykresach kurséw, zaprezentowano ponizej w tabelach 3-4, oraz
na wykresach 2-3. W pierwszej z wymienionych tabel i na pierwszym z wykreséw
znajduja sie rezultaty obliczen dotyczace prawdopodobienistwa zmiany trendu krot-
kookresowego po uksztaltowaniu sie (na wykresie kursu) formacji. Estymacja para-
metréw modelu data pie¢ wartosci statystycznie nieodréznialnych od zera. Z tego
powodu kolejnym etapem badan bylo przeprowadzenie testéw zbedno$ci niektérych
zmiennych objasniajacych (ang. redundant (irrelevant) variables)!5. W tabeli 3 podano
wynik ostatniego z tych testow, ktore pozwolily na pozostawienie w modelu tylko tych
zmiennych, ktérych parametry réznily sie istotnie od zera na poziomie istotnosci 10%!16.
Tymi zmiennymi byly: rozmiar poziomy formacji, oraz dwie zmienne zero-jedynkowe
pozwalajgce na rozréznienie formacji poszczegblnego typu. Okazato si¢, ze rozmiar
pionowy formacji i dtugos$¢ trendu ja poprzedzajacego nie majg wplywu na prawdo-
podobiefistwo pdzniejszej zmiany trendu, co w $wietle teorii analizy formacji moze
by¢ zaskakujace. ROwniez ujemna warto$§¢ parametru ¢, nie jest catkowicie zgodna

13 Osobno rozpatrywano formacje zidentyfikowane na wykresach kurséw i liniach trendéw pierwszego
stopnia.

14 Wiele wlasnosci estymatoréw uzyskiwanych metoda najwiekszej wiarygodnosci jest osiggana asymp-
totycznie to znaczy przy nieskonczenie duzej probee danych — por. [6, s. 126-127]. Z tego powodu estymacja
ta metoda powinna by¢ prowadzona z wykorzystaniem jak najwickszej ilosci danych.

15 Opis zastosowanych testéw znalezé mozna w [5, s. 100-102] i [6, s. 825-826].

16 W tym przypadku sa one istotne na poziomie istotnosci 5%.
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7z tg teoria, poniewaz wedtug analitykéw technicznych im wigksza jest formacja, tym
wickszg uwage nalezy jej poSwiecaé i tym wazniejsze i bardziej wiarygodne sg sygnaty
generowane przez nig. Tymczasem wyniki badan jednoznacznie wskazujg, ze dtuzszy
okres ksztaltowania sie formacji przektada si¢ na mniejsze prawdopodobienstwo odwré-
cenia trendu cenowego. Zalezno$¢ te, dla trzech badanych typéw formacji, zilustrowano
na wykresie 2, na ktérym przedstawiono zwigzek pomiedzy warto$cig analizowanego
prawdopodobiefistwa, a poziomym rozmiarem tych formacjil?. Wykres ten pozwala
szybko zidentyfikowaé najbardziej i najmniej wiarygodne formacje odwrdcenia trendu
- sg nimi, odpowiednio, krétko ksztaltujace sie formacje glowy i ramion i dltugo two-
rzace sie formacje ,M” i \W”.

Tabela 3

Wyniki estymacji modelu prawdopodobienistwa dla formacji zidentyfikowanych na wykresach kurséw
- prawdopodobiefistwo zmian krétkookresowych trendéw cenowych

Model:
P(yF=1) = Aoy + ayrl! + ayr! + eyl + asd? + agd!™ + a;dMV)

Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value
ay 1,3110 3,66 0,0002
a -0,1206 -3,49 0,0005
as 2,9995 1,06 0,2896
ay -0,0142 -1,33 0,1825
as 0,0010 0,01 0,9946
ag 0,5285 1,98 0,0472
az -1,0347 -3,25 0,0012
Tloraz wiarygodnosci (Hp : a1 = ... 60,76
p-value 0,0000

Test hipotezy: a3 = a4 = a5 = 0
p-value dla statystyki F (test Walda) 0,4956
p-value dla testu ilorazu wiarygodnosci 0,4312
Model:
P(yR=1)= A, + a,rf + agd™ + a,aMv)

Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value
ay 1,2526 3,61 0,0003
a -0,1180 -3,84 0,0001
ag 0,5266 1,98 0,0480
az -1,0952 -3,48 0,0005
Tloraz wiarygodnosci (Hy : @ = a; = ag = a7 = 0) 58,00
p-value 0,0000

17 Wykresy tego typu nosza w literaturze ekonometrycznej nazwe probability response curve. Do sporza-
dzenia tego wykresu wykorzystano warto$ci rozmiaru poziomego od jego minimum z préby do maksimum.
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Rysunek 2. Prawdopodobienstwo zmiany krétkookresowego trendu cenowego po uksztattowaniu sie
formacji na wykresie kursu.

W tabeli 4 i na wykresie 3 zamieszczono wyniki analogicznych badan, dotyczacych
prawdopodobiefistwa spelnienia prognozy minimalnego zasiegu wybicia z formacji!8.
Sa one podobne do oméwionych powyzej. Jedyna powazniejszg réznicg jest fakt, iz
lista zmiennych obja$niajgcych w istotny sposéb analizowane prawdopodobiefistwo,
poszerzyla sie o rozmiar pionowy formacji. Jednak réwniez i w tym przypadku znak
oszacowanych parametrow jest niezgodny z postulatami analitykéw technicznych.
Okazuje sig, ze formacje bardziej rozciggniete w czasie i obejmujace wieksze zakresy
wahan kurséw, sg mniej wiarygodne, gdyz w ich przypadku prawdopodobienistwo
spelnienia prognozy jest najmniejsze. Warto réwniez zauwazy¢, ze tym razem formacja
glowy i ramion okazuje sie relatywnie najmniej wiarygodna. Mozna wiec wnioskowad,
ze po uksztaltowaniu sie na wykresie kursu tej formacji nastepuje odwrdécenie trendu
krétkookresowego, ale trwa ono zbyt krétko i minimalny zasieg wybicia z formacji
czesto nie jest osiggany.

18 Pierwszy z wykresow tworzacych rysunek 3 powstal przy ustaleniu wartosci rozmiaru pionowego
formacji na poziomie $redniej z calej proby. Na drugim wykresie w analogiczny sposéb ustalono warto$¢
rozmiaru poziomego, za$ rozmiar pionowy zmienia si¢ od minimum z préby do maksimum.
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Tabela 4

Wyniki estymacji modelu prawdopodobienstwa dla formacji zidentyfikowanych na wykresach kurséw
- prawdopodobienstwo spetnienia prognozy wynikajacej z formacji

P(yf - 1) - A(Bl + Byt + Bsrl\zéfi;z;li + Bsdie + Bed ™ + 57‘1;1"”)
Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value
A1 0,7760 2,21 0,0271
B2 -0,0380 -1,13 0,2572
B3 -10,2574 -3,29 0,0010
Pa -0,0074 -0,70 0,4838
Bs 0,1312 0,90 0,3697
Be -0,1817 20,69 0,4874
7 0,2777 0,88 0,3803
Tloraz wiarygodnosci (Hp : ¢y = ... = a7 = 0) 52,73
p-value 0,0000
Test hipotezy: f4 = f5s =7 =0
p-value dla statystyki F (test Walda) 0,6820
p-value dla testu ilorazu wiarygodnosci 0,5910
Model:
P(yf = 1) = A(By + Byrf' + Byr¥ + Bod™)
Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value
B 1,0362 6,20 0,0000
B -0,0529 -1,77 0,0766
B3 -10,5740 -3,40 0,0007
Be -0,3380 -1,91 0,0558
Tloraz wiarygodnosci (Hy : @1 = a; = a3 = ag = 0) 50,82
p-value 0,0000
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Rysunek 3. Prawdopodobienistwo spelnienia prognozy po uksztaltowaniu sie formacji na wykresie kursu.



142 Michat Grotowski

W tabelach 5-6 i na rysunku 4 zamieszczono wyniki obliczen dotyczacych forma-
cji zidentyfikowanych na wykresach trendéw I-go stopnia. W ich przypadku, sposrod
trzech czynnikéw, ktére wedtug analitykow technicznych wplywajg na wiarygodnosé
formacji, tylko jeden w istotny sposéb objasnia prawdopodobiefistwo zmiany trendu
wtérnego i spetnienia prognozy zasiegu wybicia z formacji. Tym czynnikiem jest dtugosé
okresu ksztaltowania sie wtdrnego trendu cenowego poprzedzajacego formacje. Warto
jednak zauwazy¢, ze rowniez w tym przypadku, warto$¢ oszacowania parametru dla
tego czynnika jest ujemna, co znowu jest sprzeczne z postulatami analitykéw tech-
nicznych. Ponadto wyniki otrzymane dla formacji glowy i ramion identyfikowanych na
wykresach linii trendéw sg bardzo podobne do analizowanych powyzej. Na podstawie
wykresu 4 mozna stwierdzié¢, ze formacjom tym relatywnie najczeSciej towarzyszy
zmiana trendu cenowego i jednocze$nie stosunkowo rzadko dochodzi do spetnienia
prognozy minimalnego zasiegu wybicia.

Tabela 5

Wyniki estymacji modelu prawdopodobienistwa dla formacji zidentyfikowanych na wykresach trendéw
I-go stopnia — prawdopodobienistwo zmian wtérnych trendéw cenowych

Model:
P(y{e = ) = A(a'1 +ayrf! + ayr! + ayl + asdbese + a'6d{“5)

Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value

ay 0,7059 1,67 0,0944

a -0,0216 -1,47 0,1419

as 4,1437 1,44 0,1504

ag -0,0077 -1,72 0,0864

as -0,0486 -0,14 0,8876

ag 1,0350 2,22 0,0266

Tloraz wiarygodnosci (Hp : @y = ... = a7 = 0) 10,97
p-value 0,0520

Test hipotezy: ay = a3 = a5 = 0
p-value dla statystyki F (test Walda) 0,4645
p-value dla testu ilorazu wiarygodnosci 0,3491
Model:
P(yf.? - ) - A(“l + ayl; + agd™)

Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value

aq 0,6566 1,99 0,0469

ag -0,0081 -1,96 0,0497

ag 0,8183 2,33 0,0198

Tloraz wiarygodnosci (Hp : @) = a4 = ag = 0) 7,68

p-value 0,0215
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Tabela 6

Wyniki estymacji modelu prawdopodobienstwa dla formacji zidentyfikowanych na wykresach trendéw
I-go stopnia — prawdopodobiefistwo spelnienia prognozy wynikajgcej z formacji

Model:
P(yf = ) = A<Bl + Byrf + Byr{ + B+ :Bsd?em + 'gsdzHAS)

Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value

b1 0,8619 2,09 0,0367

B2 0,0031 0,22 0,8245

B3 -1,0031 -0,44 0,6606

P4 -0,0074 -1,71 0,0882

Bs 0,4046 1,24 0,2154

Be -0,5789 -1,31 0,1890

Tloraz wiarygodnosci (Hp : a1 = ... = a7 = 0) 9,65
p-value 0,0859

Test hipotezy: f, = f3 = ff5 =0
p-value dla statystyki F (test Walda) 0,6143
p-value dla testu ilorazu wiarygodnosci 0,5773
Model:
P(yf = 1) = A(B + Byl + B ™)

Parametr Oszacowanie t-statystyka p-value

b1 1,0299 3,00 0,0027

o -0,0065 -1,62 0,1049

Be -0,6308 -1,84 0,0657

Tloraz wiarygodnosci (Hp : a1 = a4 = ag = 0) 7,67
p-value 0,0216
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Rysunek 4. Prawdopodobienstwo zmiany wtérnego trendu cenowego i prawdopodobienistwo spelnienia
prognozy po uksztaltowaniu si¢ formacji na wykresie trendu I-go stopnia.

4. PODSUMOWANIE

Podsumowujac wyniki badan nalezy stwierdzié, ze czynniki, ktére wedlug anality-
kéw technicznych determinujg wiarygodno$¢ formacji technicznych, albo nie wplywajag
w istotny spos6b na prawdopodobienstwa odwrécenia trendu i wypetnienia prognozy
wybicia z formacji, albo efekt ich oddzialywania jest przeciwny do postulowanego w pod-
recznikach analizy technicznej. Wydaje sie wiec, ze analiza formacji w postaci reko-
mendowanej przez zwolennikéw analizy technicznej ma matg warto$é prognostyczng.
Warto zwréci¢ uwage, ze w przypadku analizowanych danych niezastosowanie sie do
rekomendacji analitykéw technicznych (to znaczy poszukiwanie formacji, ktére wedtug
zalecen analizy technicznej cechuja sie matg wiarygodnoscia) skutkowatoby identyfika-
c¢jg formacji, w przypadku ktérych prawdopodobienstwo odwrécenia trendu i spetnienia
prognozy minimalnego zasiegu wybicia jest stosunkowo duze. Jednak teze te moga
potwierdzi¢ tylko badania zrealizowane z wykorzystaniem innych danych, np. pocho-
dzacych z rynku walutowego — autor ma zamiar przeprowadzi¢ je w najblizszym czasie.
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ZASTOSOWANIE MODELU LOGITOWEGO
DO WERYFIKACJI SKUTECZNOSCI ANALIZY FORMACJI CENOWYCH

Streszczenie

Tematem artykutu jest weryfikacja skuteczno$ci analizy formacji cenowych — metody stosowanej przez
zwolennikéw analizy technicznej w celu prognozowania zmian kurséw papieréw wartosciowych. W arty-
kule przedstawiono algorytm pozwalajacy w mechaniczny i obiektywny sposéb identyfikowaé 6 wybranych
formacji cenowych, ktére sygnalizujg zmiang trendu cenowego. Stosujac ten algorytm oraz model logitowy
zweryfikowano warto$¢ sygnaléw transakcyjnych otrzymywanych w momencie uksztaltowania si¢ formacji.
Zwrécono szczegbdlng uwage na jako$¢ prognoz zmiany trendu cenowego oraz minimalnego ruchu kursu
wynikajacych z pojawienia si¢ formacji. Jako$¢ ta oceniano przez pryzmat prawdopodobienistwa, z jakim
dana prognoza jest spelniana.

Otrzymane rezultaty sktaniajg do sformutowania tezy, iz analiza formacji realizowana zgodnie z zasa-
dami opisanymi w podrecznikach analizy technicznej, nie dostarcza warto$ciowych sygnaléw transakcyjnych,
poniewaz prawdopodobienstwo spelnienia prognozy wynikajacej z uksztaltowania si¢ formacji technicznej
jest niskie. Ponadto okazuje si¢, ze czynniki, ktére wedlug analitykéw technicznych powinny zwigkszaé
wiarygodno$¢ formacji, a wiec i prognoz z niej ptynacych, albo ja zmniejszaja, albo nie maja na nig istot-
nego wplywu.

Jedynie wyniki badan dotyczacych wiarygodnos$ci formacji glowy i ramion (w wersji podstawowej
i odwréconej) pozwalaja wyciggnaé¢ wnioski inne od przedstawionych powyzej. W przypadku tych formacji
prognoza zmiany trendu cenowego wydaje si¢ by¢ warto$ciowa, ale przewidywany zakres zmian kurséw
po zmianie trendu jest przeszacowany.

Stowa kluczowe: analiza techniczna, analiza formacji cenowych, trendy cenowe, staba efektywnosé,
model logitowy.
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A LOGIT ANALYSIS OF EFFICACY OF CHARTING PATTERNS
Summary

This paper presents the results of investigation of efficacy of charting patterns, which are used by
chartists to forecast changes of securities’ prices. Fully objective method of identification of 6 chosen
patterns is described. It is similar to the approach of Lo, Mamaysky and Wang (2000) but includes some
enhancements: (1) the method of stock prices noise elimination is not statistical but instead is build upon
the tenets of Dow Theory which forms the basis of trend analysis in charting, (2) it includes the stage
of pre-pattern trend direction check, and (3) it allows one to analyze trends formed during periods of
different length.

This method combined with logit model is used to verify the quality of transaction signals which arise
when patterns occur. The emphasis was put on two issues: (1) the quality of the forecast of trend change,
which is generated by the occurrence of each of analyzed patterns, (2) the quality of the forecast of price
change following the occurrence of the pattern. The results provide some evidence that charting patterns
generate poor transaction signals. Moreover the factors which according to chartists should increase the
quality of forecasts associated with patterns, do not affect it or even decrease it. For example the analysis
shows that the bigger the pattern is, and the longer the period of its formation is the less probable is
fulfillment of the forecast associated with the occurrence of this pattern. This finding is clearly inconsistent
with the content of books and papers about charting.

The only exception are results concerning the efficacy of head-and-shoulders patterns. In case of these
patterns it turned out that the forecast of trend reversal which is generated by their occurrence, is worth
attention. Unfortunately the forecasted strength of price trend following the occurrence of these patterns
tends to be overestimated which lessens the significance of good trend reversal forecast.

Key words: charting, charting patterns, weak efficiency, price trends, logit analysis.
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MARKOV SWITCHING SV PROCESSES IN MODELLING VOLATILITY
OF FINANCIAL TIME SERIES!

1. INTRODUCTION

It is well-known that the volatility of financial time series tends to change over
time. In modelling time-variable nature of volatility the family of ARCH processes,
introduced by Engle (see [8]), has been an evident breakthrough. The success of
the above was followed by their numerous generalizations, with already ‘classical’
GARCH processes of Bollerslev (see [3]) among many. The common feature of
these autoregressive conditional heteroscedastic constructions is that the conditional
variance — as a measure of asset volatility and uncertainty — depends entirely on the
past information of the data generating process. This implies that the evolution of
conditional volatility is determined only by the past changes of the asset price. An
alternative model, proposed by Clark in [6], assumes that the volatility is a separate
latent process, which is attained by introduction of a separate innovation term into
the log-volatility equation following a simple AR(1) process. This model is widely
known in the literature as a Stochastic Volatility (SV) model. Both GARCH and SV
processes have been receiving much attention in the literature and gained unequalled
popularity among researchers.

The underlying assumption of the above parametric models is that there are no
structural shifts throughout the period over which data is analyzed. This allows the
researcher to presume that all of the estimated parameters of the model are constant
over time. However, volatility clustering, a common phenomenon observed in stock
returns series, may question this belief. It is so due to some heuristic reasoning that less
volatile periods alternating with these of higher uncertainty may somehow correspond
with structural breaks occurring in the data. In view of potential heterogeneity of
a certain time series, models such as GARCH or SV are of too restrictive nature (see
[12] and [13]). Not being able to capture discrete shifts of the states of the economy
may be the cause for these models to yield somewhat misleading results. For instance,
Granger and Hyung in [10] and Diebold and Inoue in [7] suggest that structural

* Assistant at The Andrzej Frycz Modrzewski Krakéw University College, Department of Statistics.
The author is deeply indebted to his supervisor, Prof. Jacek Osiewalski, and his colleagues: Dr. Anna Pajor
and Assistant Prof. Mateusz Pipien, for helpful comments and advice.

1 Research supported by a grant from Cracow University of Economics. The paper was presented at
FindEcon 7th Annual Conference in L.6dz, 2008.
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breaks in the mean of volatility may be a source of volatility persistence. It follows
that a proper model should include an explicit mechanism capable of accounting
for possible regime changes. One of the most popular in this regard is a Markov
switching (MS) mechanism introduced by Hamilton in [11]. What he suggested is an
autoregressive process whose parameters are subject to changes over time according
to a latent discrete homogeneous Markov chain. Since then many studies have been
undertaken to employ the idea of MS into volatility models, mainly those of the GARCH
family (see [2], among many).

This paper aims to present generalizations of the Markov Switching Stochastic
Volatility process introduced by So et al. in [19]. Their model allows for only one of
the three parameters in the log-volatility equation to switch between a predetermined
number of states. In our study we generalize the model studied by So et al. in [19]
by allowing all the volatility parameters to switch over the regimes. In the model
proposed by Hwang et al. in [12] and [13] all three parameters, i.e. the intercept, the
elasticity of volatility and the volatility of volatility are state-dependent2. However, their
specification of the log-volatility equation slightly differs from the one employed by So
et al. in [19] and, hence, their model cannot be viewed as a generalization of the latter.

There have been a few estimation methods of the MSSV constructions, both in
the ‘classical’ and Bayesian setting. For instance, So et al. in [19] develop Gibbs
sampling algorithm for a K-state MSSV model with a switching volatility intercept.
Other Bayesian estimation procedures, based on particle filter technique, are presented
by Shibata and Watanabe in [17], Casarin in [5] and Carvalho and Lopes in [4]. These
methods are usually computationally intensive and so a simpler approach, based on
the quasi-maximum likelihood technique, was proposed by Smith in [18] and used
also by Hwang et al. in [12] and [13]. In our study we follow the latter.

The structure of the article is as follows. In Section 2 we define a two-state
MSSV process and give some account of the sample properties of simulated paths.
We also provide analytical formulas for its conditional (upon the current regime) and
unconditional expectation and variance of the underlying log-volatility process. In
Section 3 we describe the QML estimation procedure. The methodology is applied to
the data from the Polish stock market. Specifically, we analyze the 1-month Warsaw
Interbank Offered Rate (WIBORIM) interest rates over the period from January 3,
2000 to December 18, 2007. The results are reported in Section 4. Finally, Section 5
concludes.

2. TWO-STATE MARKOV SWITCHING SV MODEL (MSSV)

Let S; denote the number of the ‘present’ (i.e. at time ¢) state of the system.
Here we allow the system to switch over only two states, and so S; may equal either

2 Term of ‘elasticity of volatility’ is used by Smith in [18] with reference to the autoregression param-
eter, ¢, in the log-volatility equation of a SV model: In h; = u + ¢ In h;_y + on;. Assuming 7, ~ iiN (0,1) (i.e.
each random variable #; is identically, independently and normally distributed with zero mean and unit
variance) the third parameter, o, is a standard deviation of the innovation term o7, and hence referred to
as ‘volatility of volatility’.
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0 or 1 for each t € NU {0}3. We define transition probabilities pij from state j to i
as p;j = Pr(S; = i|S;_1 =j) where i, j are either 0 or 1. Since we assume the process
governing regime changes to be a first-order homogenous Markov chain, transition
probabilities are constant over time. The corresponding transition matrix, P, is defined as

p= Poo Por = 1= py
Pro =17y b ’
The stochastic process for S; is strictly stationary and admits the following AR(1)
representation (see [11]):

S, =1 *pooJr(*1 +p00+p“)S[71+Vl, (D

where a non-typical distribution of the disturbance term V; is specified as in [11].

In the further analysis the unconditional (upon the previous state) probabilities
of the system being in one of the two states will be of use, that is Pr(S; = 0) and
Pr(S; = 1). From the basic Markov chain theory it is known that to define a homogenous
two-state Markov process it is enough to define these probabilities at time 7 = 0 and
the transition probabilities p;;. Denoting vector of unconditional probabilities [Pr (S; = 0)
Pr(S; = 1)] at time ¢ as x(, and given the transition matrix P, the following recursive
relation is valid:

x(z) — x(zfl)P' — X(O) (P')t,

where the apostrophe is the matrix transpose operator. From the above it is seen
that unconditional probabilities in x() are time-varying. However, assuming that the
process has begun in the indefinite past and the chain is ergodic (which here is the
case when V;; e (0,1} pij € (0,1)), the x® converges with t = o to the limiting vector &
of the ergodic probabilities, that is:

lim x*) = [po P = 7.

t > co

which are constant over time.
It is easy to show that the expectation of the process {S;, t € N U {0}} following
Equation (1) equals the ergodic probability of the system being in state 1, i.e.:

1 = py

E(St): Pr(s,=1)= 2= Poo— Pu1 =D ()
Obviously we have
l—p
PI‘(SI == 0) =1 *PI‘(St - 1) == Woilpll :po.

3 By ‘N’ we denote the set of positive integers.
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The MSSV model combines the Markov switching mechanism presented above
with a standard discrete-time SV process. Here we propose the following definition
of a two-state MSSV process:

Definition 1

Stochastic process {z;, t € NU {0}} follows a two-state Markov Switching
Stochastic Volatility (MSSV) process if and only if for each t € N U {0} the following
assumptions hold:

=&/ hy, 3)

Inh, = sty + (11 = 11)S, + [(po + (¢ — %)St]lnhzﬂ + [(70 + (0, — ‘70)5:]77:’ 4)

&
{( ni),t S z} ~ iN? (0 s . 1,). (5)

where S; is a random variable representing a homogenous, ergodic and irreducible
two-state Markov chain with the transition probabilities, p;;, defined as above.

Equation (4) defines the way of how the log-volatility process evolves over time,
depending on the current regime represented by the random variable S;. The latter
is governed by an unobserved regime-switching mechanism. It is easily seen from
equation (4) that we have:

I, = {Uo + @ylnh, _ |+ oyn, if S, =0

—_

u+@lnh,_ +op if S, =

A similar model is considered by Smith in [18] and So et al. in [19], yet only
with the intercept having the switching property. Both of the innovation terms in (3)
and (4), i.e. ¢ and 7;, are identically, independently and normally distributed with
zero mean and unit variance, although it may be possible to assume a different type
of distribution for &;. The current level of volatility is determined not only by its past
values and disturbances 7;, but also the current regime S;. The random variable In &,
is measurable with respect to the o-field generated by the lagged In#,’s, the current
error term 7; and the current state variable S;, so it may be shown that /; constitutes
the conditional variance of the process given by Definition 1, i.e.:

Var(zt ‘ F,_ .0, S[> = h,

where F,_; is the past information about the process {Inh; t € N U {0}} up to the
moment ¢ — 1.

Considering different regimes of the system it is natural to characterize them in
some respect. In other words, it is important to know on what account the specified
regimes differ. In our setting, the two regimes are distinguished by the state-specific
means and variances of the log-volatility process.
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Assuming covariance stationarity* of the log-volatility process and based on the
results of Nielsen and Olesen (see [14])5, analytical formulas can be derived for both
conditional (upon the current regime, S;) and unconditional means and variances of
the log-volatility process. The conditional means of In/; upon the states S; = 0 and
S; =1 are given by:

— ) Loy (L = @pyy) T 149, (1 — Pyo)
E(lnht ‘ 5= 0) 1= ue — @py1 (1 — @) = @opoo (1 — @) ©)
and
o (1= @opoy) + 192 (1 — p1y)
E(lnht ‘ S ) 1= @0, = opi (1= 95) = @oPoo (1 — @) ™
respectively.

The following relation between the conditional and unconditional expectations of
In h; is straightforward:

1
E(Inh,) = .Zoij(mht S, =Jj).
J=

with p; (j = 0, 1) being the ergodic probabilities of the unobserved Markov chain.

It is worth noticing that both state-dependent means are functions of the switching
intercept as well as the regime-changing elasticity of volatility. In our belief this may
imply that whenever periods of different volatility level occur in the analyzed time
series (which corresponds with volatility clustering), it may results from regime-
shifts in the intercept or in the persistence parameter or, eventually, in both of them
simultaneously.

It can be shown that formulas for the second-order conditional moments of In /;
(generally of a switching AR(1) process, see [14]) are given by:

dy (1 = ¢ipy,) + di@3 (1 — pyo)
2e — o) — 0 iPu 190 00
E((lnht) ‘St - O) 1= @3pgy — iyt @30t (— 1+ pyy +pyy) ®
and
d,(1 = &pyy) + dpet (1 — pyy)
2o — 1) — 1 0Poo 0¥ 1
E((lnh,) ‘Sl a 1> L= @iy — @it 9@t (T 1 pog o) )

4 Both covariance and strict stationarity conditions for a general class of multivariate Markov-switch-
ing ARMA models are studied by Francq and Zakoian in [9]. Based on their results, the necessary and
sufficient condition for covariance stationarity of the log-volatility process presented by Equation (4) is:

Poo® + P@i < 2.

It may be shown that if ¢g = ¢y, then the above condition simply reduces to |p| <1.
5 The authors consider a Markov-switching AR(1) process and so their results are easily adopted to
the log-volatility equation of the same switching AR(1) form.

{Poo‘/’g + 0@t + (1= poo — P1)@# < L,
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where

d; = 12 + 2,9.E(Inh,_|S, = i)+ o2 i=0,1 (10)

The expectation in Equation (10) is computed as
1
E(lnh,_,|S, = i)= > p5E(Inh,|S, = j)
=0

with pJ; = Pr(St,1 = i‘St = j) being the inverse transition probabilities, which - in
the case of a two-state Markov chain — can be easily shown to equal the ordinary
transition probabilities, p;;. Then the unconditional second-order moment is obtained
according to the formula:

E((inn,?) = Eg |E((nn,)|s,)| = EIJOP(S, = i) E((nh, 2[5, = i) = Eljopi “E((nk, |5, = i),

Computation of the state-specific and unconditional variances of the log-volatility
process is straightforward:

Var(inh, |5, = i) = E((nh, 2|5, = i) = E2(inh, |5, = i)
and
Var(Inh,) = E((lnh,)z) — E?(Inh,),

respectively.

The MSSV process given by Definition 1 encompasses the following special
cases:

— when ¢y = ¢; and 0y = 07 we have a MSSV model with only the volatility
intercept being regime-dependent; we shall refer to this specification as MSSV (u),

— when ug =u; and op =07 we have a MSSV model with switching the
autoregression parameter only; we shall refer to this specification as MSSV (p),

— when g = u; and 99 = ¢; we have a MSSV model with switching the volatility
of volatility only; we shall refer to this specification as MSSV (0),

— when ug = uq and ¢y = @1 and gy = 01 the process reduces to a basic stochastic
volatility model (BSV); however, transition probabilities p;; are then unidentified.

Each of the above is of interest in Section 4, where empirical results for the Polish
stock market data are reported.

We close this section with presentation of a simulated path of a particular MSSV

process along with the sample distributions of the generated data and the log-volatilities,
Inh,’s.
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Figure 1. Simulated path of the MSSV (p) process (u = -2.5; pg = 0.2; ¢1 = 0.5; 02 = 0.6132; pgo = 0.98;
p11 = 0.95) and the corresponding regime-switching process (top) and the log-volatility process (bottom)
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It is easily seen that allowing the autoregression parameter to switch over the
regimes results in occurring shifts in the mean of the log-volatility process. This appears
in the simulated data as the common financial data phenomenon known as volatility
clustering (see Figure 1).

Sample distribution of the generated log-volatility process is negatively skewed.
The asymmetry results from the switches of the process — from the predominant
high-volatility regime (S; = 0) to the low-volatility regime (S; = 1). Simulated data
displays evident non-normality due to relatively higher concentration around zero and
‘fat tails’, which is typical of most financial time series.

3. ESTIMATION PROCEDURE

Estimation of the MSSV models is not trivial. In this study we use the QML
estimation technique® combining the standard Kalman filter and Hamilton’s filter.
This procedure, presented by Smith in [18] and used by Hwang et al. in [12] and
[13], requires transforming the MSSV model given by Definition 1 into a state-space
form, which is achieved by squaring and making logarithm of Equation (3). Upon the
following notation:

~n(2) — E(1nel) = 5,

- Ing? — E(lnetz) — £,

- Inh, = x,,
we obtain the required state-space representation of the MSSV process:

y; =x,+ &, (11)
X, =yt (ﬂl - ﬂo)Sz + [7’0 + (o — @O)St]xtfl + [(70 + (‘71 - Uo)St]”t’ (12)

where &; is an error term of the ‘observation equation’ (11), distributed as a log-chi-
squared random variable with one degree of freedom, zero mean and the variance
equal to 72/2 (see [16])7. However, we shall treat &; as if it were normally distributed
with the same mean and variance, although in [12] the latter is subject to estimation
along with the other parameters of model (11)-(12). Equation (12) is also referred to
as the ‘state equation’, as it defines the unobserved log-volatility process.

The basic concept of the QML technique is that both x, and conditional probabilities
Pr(S, = iS5, ;= j|¥, ). where ¥, | = {y].y}.....y;_} constitutes the information
set available at time 7 - 1, are unobserved processes which can be obtained through
predicting and updating procedure proposed by Smith in [18]. The Kalman filter
technique is applied to forecast x; upon the information set ¥, and then the forecast
is updated with new information once y; is available. A slightly modified Hamilton's

6 The QML procedure was also used by Ruiz (see [16]) and Pajor (see [15]) to estimate simple SV
models.

7 1t can be shown that if e, ~ iiN (0,1) then the expectation and the variance of a random variable &
are -1.27 (approximately) and x2/2, respectively (see [1]).
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filter (see [11]) is employed to ‘retrieve’ latent conditional probabilities from the data.
For a detailed presentation of the algorithm we refer to [18].
One of the product of the filter is the conditional log-likelihood function calculated as

R IR N
InL(G:y*) = 7 LInf(y]
t=1

v,_:0), (13)

where T is the number of the observations, 6 = (ug u1 po @1 0o 01 poo P11) is a vec-
tor of the estimated parameters8 and function f(.) is the likelihood function defined
as in [18]. To obtain the QML estimate of the parameter vector, #, we maximize (13)
numerically® with respect to 0, i.e.:

6 = arg;neaé(lnL(H;y*)).

As noted by Smith in [18] and Hwang et al. in [12], the log-likelihood function
of MSSV models has many local maxima and thus it is required to start optimization
procedure from different sets of starting values. Once the estimate of 6 has been
obtained, estimate of the asymptotic covariance matrix and standard errors are
calculated according to the formulas:

where
I L
! Tt 1 aﬁl 89] =20
and
L T alnf(y’;‘llftfl;é’) alnf(y;k Tlftil;a)
Br\0) = ngl 00, ) 00 0= 0

The gradients and Hessian matrices in the above formulas are obtained numerically
using the built-in procedures in Gauss 8.0.

4. EMPIRICAL STUDY

4.1. DATA

We analyze a total number of 2002 observations on daily log-returns on the 1-month
Warsaw Interbank Offered Rate (WIBOR1M) interest rates, defined as:

8 Since p1g = 1 -pgo and po; = 1 —p11, only pgp and p;; are estimated.
9 We carry out the optimization tasks using Solver Add-in in MS Excel 2003.
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= 100 In (WI/WZ—I)r
where w; denotes the asset price at time ¢. The sample covers the period from January 3,

2000 to December 18, 2007. The series of w; and r, are plotted in Figure 3 and 4,
respectively.

WIBORIM interest rates (2000.01.02-2007.12.18)
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Figure 4. Daily log-returns, r;, on the WIBORIM (January 4, 2000 — December 18, 2007)

Further, we fit a simple AR(1) (using conditional <upon the first observation on
r; > OLS) to the series of the daily log-returns, #;, as to filter out possible autocorrelation
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in the datal0. All the following analysis is carried out for the resulting residuals!!, z,
depicted in Figure 5 (the number of the residuals totals T = 2000).

AR(1)residuals for WIBOR1M (2000.01.05 - 2007.12.18)
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Figure 5. AR(1)-residuals for the daily log-returns on the WIBORIM (January 5, 2000 — December 18, 2007)

As one might have expected, the series of the autoregressive residuals does not
differ much from the one of the daily log-returns. Figure 5 shows the well-documented
volatility clustering phenomenon in financial time series — large changes, of either
sign, are typically followed by large changes, and small changes follow previous small
changes. Also, one can clearly observe some changes in the volatility pattern, specifically
in the latter part of the sample. This fact may be indicative of there occurring structural
shifts within the analyzed period.

Table 1 contains some descriptive statistics and results of the test for the ARCH(2)
effect in the series {z;, t =1, 2, ..., T}. The sample distribution and autocorrelation
function (ACF) of the residuals and their squares are plotted in Figure 6 and 7,
respectively.

Table 1

Descriptive statistics for AR(1)-residuals for WIBOR1M, z;

Mean Stand. deviation Asymmetry Kurtosis ARCH(2)

TR2 = 206.6262
(p-value = 0.00)

-0.0051 0.8865 -0.3217 20.4299

10 Fitting an AR(1) process to the data bears the results: r, = —0.0441 + 0.1050r, _, + 4,.
0.0192)  (0.0220)

11 One should note that it is impossible to represent an AR(1) process with the noise term modelled
as a MSSV process in a state-space form, which is required for the QML estimation procedure. Hence,
we resort to that two-stage approach of fitting a simple autoregression at first and then carrying on the
analysis with the residuals.
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Figure 7. Sample ACF for the AR(1)-residuals (left) and their squares (right) for the WIBORIM interest rates
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The analyzed data displays typical features of financial time series, including
leptokurtic empirical distribution (here also negatively skewed partly due to outliers
occurring in the left tail of the distribution) and strong evidence of the ARCH effect. The
autocorrelation structure of the AR-residuals and their squares also resembles the ones
commonly encountered in financial data sets, i.e. hardly significant autocorrelations at
any lag in the residuals accompanied with rather significant positive autocorrelations,
slowly decreasing with the increase of the lag, in their squares.

4.2. EMPIRICAL RESULTS

In our paper we fit four regime-switching SV models, i.e. three specifications in
which only one of the volatility parameters is allowed to regime-change (denoted as
MSSV (u), MSSV (p), MSSV (0)) and the general one, in which all three parameters may
differ across the states (denoted as MSSV (u, ¢, 0)). We also estimate a basic stochastic
volatility (BSV) model as to compare the results with the switching specifications.

The QML estimates of the parameters (along with the asymptotic standard errors)
obtained for each of the considered model are reported in Table 2.

Table 2
Estimation results for AR(1)-residuals for the WIBORIM daily log-returns
Parameter/model BSV MSSV (u) MSSV(p) MSSV (o) MSSV(u, ¢, 0)
-0.9047%13 -0.0288
Ho -0.1757%12 (0.0224) -0.3869% -0.1018 (0.0917)
(0.0332) -0.2388* (0.0666) (0.0621) -1.4248*
i (0.0009) (0.4514)
0.8515* 0.9854*
7o 0.9113* 0.6924* (0.0158) 0.9480* (0.0440)
(0.0166) (0.0018) 0.6147* (0.0296) 0.3161*
P1 (0.0645) (0.0924)
o 0.2071 0.0450
0.4600* 1.0331* 0.8123* (0.1578) (0.1598)
, (0.0905) (0.0903) (0.1898) 9.4046* 7.2436*
7 (0.1257) (2.7267)
0.9988* 0.9990* 0.9969* 0.9863*
Poo - (0.0008) (0.0002) (0.000023) (0.0026)
0.9976* 0.9982* 0.9494* 0.9334*
i - (0.0002) (0.0001) (0.0012) (0.0248)

12 Estimates with “*’ are statistically significant (significance level = 0.05). In the case of volatility
parameters it means ‘significantly greater than zero’.
13 Figures in bold refer to switching parameters.
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The results for the BSV model are quite typical, with the autoregression parameter
close to one, implying strong autocorrelation in the volatility. However, if the intercept
is allowed to be regime-dependent, the estimate of parameter ¢ is noticeably lower.
It is consistent with the relevant literature (see [19] and [4], for instance). In some
literature it is argued that structural breaks may generate high spurious volatility
persistence, which is implied by the estimates of the misspecified Basic SV model,
whereas the true persistence is far lower. However, if the volatility of volatility parameter
is allowed to switch over the regimes, the persistence parameter is again close to one.
It is worth noticing that in the case of each switching specification, both regime-
specific parameters are markedly different from each other, which implies that there
are structural breaks in the analyzed time series. Also in each of the switching models
one observes estimates of probabilities of staying in a particular regime close to one.
This indicates evident persistence in the Markov chain governing the regime changes,
that is once the economy shifts to a particular regime little is the probability of a switch
back to the previous one.

Table 3 contains the values of the maximized log-likelihood for each of the estimated
models, along with the values of the Bayesian (Schwarz) and Akaike information criteria.
It is seen that any switching specification is preferred to the BSV model, and the one
which allows all three parameters to be state-dependent is preferred the most.

Table 3
Maximized log-likelihood and the information criteria for the estimated models
BSV MSSV (1) MSSV (p) MSSV (o) MSSV (4, ¢, 0)
lnL(@;y*) -4776.5206 -4747.6032 -4761.2629 -4759.9126 -4732.4625
AIC 9559.0411 9507.2064 9534.5257 9531.8253 9480.9249
BIC 9575.8438 9540.8119 9568.1312 9565.4307 9525.7322

Finally, to compare in-sample performance of the considered models, in Table 4
we report some descriptive statistics and the results of the test for the ARCH(2)
effect obtained for the standardized residuals. Residual means and standard deviations
are fairly the same for each of the models and equal approximately 0.05-0.06 and
1.10-1.26, respectively. It is seen that only the residuals of the most general MSSV
model display no asymmetry, whereas the least residual kurtosis is generated by the
model allowing only the intercept to change over the regimes. Although in each case
the kurtosis coefficient is markedly lower than the one for the modelled data (see
Table 1), still there is evidence of leptokurtosis of the sample distribution unexplained
by the model. The latter may suggest assuming a ¢-Student distribution for the error
term in Equation (3) (see Definition 1). However, it is beyond the scope of the present
study. As one could have expected, no significant ARCH effect is present in any of
the residual series.
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Table 4
Descriptive characteristics of the standardized residuals from the estimated models
BSV MSSV (1) MSSV (p) MSSV (0) MSSV(, ¢, 0)
Mean 0.0650 0.0590 0.0637 0.0505 0.0493
Stand. deviat. 1.2549 1.1038 1.1729 1.2559 1.1704
Asymmetry -0.2848 -0.2733 -0.1620 -0.2398 -0.0395
Kurtosis 12.3094 8.0004 8.6170 13.6949 10.0033
ARCH(2) 0.0698 0.3005 0.2161 0.2861 0.9139
(p-value) (0.9657) (0.8605) (0.8976) (0.8667) (0.6332)

Below we present the smoothed probabilities Pr(S; = 1|W7) and the corresponding
smoothed log-volatilities!4 for each of the models (see Figures 8-11). Table 5 contains
the estimates of the regime-specific and unconditional characteristics of the log-volatility
process.
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Figure 8. Smoothed probabilities Pr(S; = 1|Wr) and log-volatilities for MSSV ()

14 See [18] for a detailed presentation of the smoothing algorithm.
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Table 5

Estimates of the regime-specific and unconditional characteristics of the log-volatility process

Characteristics
Model
Po p1 |EG|Si = 0)EM|S, =1)| E(x) |Var(x|S; = 0)|Var(x,|S; =1)| Var(x,)
MSSV (u) 0.665 | 0.335 -2.935 -0.788 -2.217 1.990 1.995 3.018
MSSV(p) 0.639 | 0.361 -2.596 -1.009 -2.023 2.956 1.310 2.943
MSSV (o) 0.942 | 0.058 -1.957 -1.957 -1.957 3.752 65.232 7.334
MSSV(u, ¢, 0)| 0.830 | 0.170 -2.023 -2.082 -2.033 3.580 8.015 4.334

In the case of the model in which either the intercept or the autoregressive
parameter is regime-dependent the results seem to display clear evidence of there
occurring structural shifts in the modelled series. In the first model (i.e. MSSV (u))
the two regimes are distinguished solely in terms of the state-specific volatility means
(as the point estimates of state-conditional variances of the log-volatility process are
almost equal), whereas in the MSSV(p) model - also in terms of the state-specific
volatility variances. When only the volatility intercept is made regime-dependent, then
the first regime (denoted as ‘0’) is characterized by a lower volatility mean. If only
the autoregression parameter is allowed to switch between the states, the first regime
is not only the one of a lower volatility mean but also of a greater volatility variance.
Nevertheless, both models are consistent as regards the unconditional log-volatility
mean and variance as well as the ergodic probabilities of each of the two regimes.
The point estimates of the latter indicate that for approximately two thirds of the
analyzed sample the underlying Markov chain stays in the first regime and for the
remaining part of the sample - in the second one. The results obtained with these two
models are intuitively appealing as the regime shifts seem to occur only three times
throughout the analyzed period (the first one at the very beginning of the sample,
the second one in the middle of 2001, and the last one about September 2004). The
smoothed probabilities Pr(S; = 1|Wr) displaying no ‘peaks’ clearly imply that the
distinguished sub-periods hold without any abrupt and short switches between the
states of the system.

It is worth noticing that both constructions yield very close results as regards
separation between the high- and low-volatility periods, indicating a somewhat ‘smooth’
transition (over the first half of 2001) from the less to more volatile period (see
Figure 8-9), and then a rather ‘steep’ switch back to the more ‘sedate’ regime (around
September 2004). These results coincide with a general profile of the economy of
the time, suffering from both economic and financial downturn. Deterioration of the
Polish banking sector over the period from 2001 to 2003, incidental to a general
decline in the economy’s growth rate, was accompanied by the WIBORIM interest
rates following a regular downward trend (from about 20% to 5%). However, once
the economy rebounded in 2004, the interest rates have stabilized (in the second half
of 2004) and featured markedly lower variability, henceforth.
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The remaining two models, i.e. MSSV(0) and MSSV (u, ¢, 0), provide conclusions
that no longer remain in accordance with the former ones. The states are distinguished
only in terms of the regime-specific log-volatility variances. In the case of the MSSV (0)
model this results from the model’s construction itself, as allowing only the volatility
of volatility parameter to switch between the regimes does not allow differences in the
state-conditional log-volatility means. However, even if all of the volatility parameters
are made regime-dependent and so the above restriction no longer holds, the volatility
mean level is almost equal over the regimes. On the other hand, both of the models
imply that the second regime is markedly more volatile than the first one. Yet, it is
the state in which the unobserved Markov process stays far less frequently than in the
second state (about 17% of the sample, according to the MSSV (i, ¢, 0) model, and
only about 6% - according to the MSSV(¢) model). What is more, the series of the
smoothed probabilities, Pr(S; = 1|Wy), feature evident irregularities (see Figure 10-11),
so that, contrary to the previous switching specifications, no economic reasoning
underlying that case could be found by the authors.

Finally, we compare the performance of each of the estimated models with respect
to the smoothed log-volatilities. Specifically, we are interested in the differences between
the estimates of the Ink,'s (t = 1, 2, ..., T) obtained with a non-switching specification
(the BSV model) and those from each of the models allowing for discrete changes in
the parameters’ values. In each of Figures 12-15 we also plot the modelled series of
AR-residulas, z;, for WIBORIM (for the sake of the pictures, z;'s are shifted by five)
as to visually assess the relevance of the In/%;’s smoothed estimates with the volatility
‘observed’ in the data itself.
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(shifted by 5) for WIBOR1M
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Figure 14. Smoothed log-volatilities for BSV and MSSV(0), and AR(1)-residuals
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Figure 15. Smoothed log-volatilities for BSV and MSSV (i, ¢, 0), and AR(1)-residuals
(shifted by 5) for WIBORIM

If either the volatility intercept or the autoregressive parameter is allowed to
switch over the regimes, the smoothed log-volatilities from the Basic SV model and the
switching specification are roughly the same. However, this is no longer the case if we
consider the MSSV(0) and MSSV (i, ¢, 0) models, in which for the most part of the
sample the estimates of In/;’s obtained with the regime-switching model are smoother
than the ones from the BSV construction and for the remaining part — far more
volatile. On should note that these short intervals of extreme volatility do not always
‘correspond well with’ the modelled series and so the two models become somewhat less
comprehensible (in terms of formulating economic reasons underlying the obtained results).

5. CONCLUSIONS

In the paper we present a particular generalization of a well-known stochastic
volatility model. We allow for discrete changes in the volatility parameters’ values
in order to account for potential structural breaks in the modelled time series and
hence different states of the economy. The regime changes are driven by a two-state
homogenous Markov chain, as suggested by Hamilton in [11]. The resultant Markov-
switching SV model is fitted via the QML procedure proposed by Smith in [18] to the
AR(1)-residuals for the 1-month Warsaw Interbank Offered Rate interest rates over the
period from January 3, 2000 to December 18, 2007. Four switching specifications are
considered - three of them with a single volatility parameter being regime-dependent
and the one in which all of the volatility parameters are allowed discrete shifts.

It is found that all of the models incorporating switching mechanism are preferred
to a simple SV specification in the light of the information criteria as well as descriptive
statistics of the standardized residuals. Since the estimates of the switching parameters
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are clearly different over the regimes we conclude that structural changes do occur
within the modelled series and, based on the information criteria, these should be
accounted for. However, different specifications of the MSSV model may lead to different
conclusions as regards the manner in which the regimes switch and the way the
volatility process evolves.

Krakowska Akademia im. Andrzeja Frycza Modrzewskiego
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PROCESY MARKOV SWITCHING SV W MODELOWANIU ZMIENNOSCI FINANSOWYCH
SZEREGOW CZASOWYCH

Streszczenie

W artykule prezentujemy przelacznikowe modele stochastycznej zmiennosci (ang. Markov Switching
Stochastic Volatility, MSSV) w kontekscie ich wykorzystania na gruncie ekonometrii finansowej. Modele
te stanowig pewne uogélnienie powszechnie znanych w literaturze modeli stochastycznej zmiennosci (SV),
w ktorej warto$ci parametrow réwnania specyfikujacego warunkowa wariancje procesu generujacego obser-
wacje mogg ulega¢ skokowym zmianom w czasie. Stuzy to konstrukcji modelu pozwalajacego uwzgledniaé
potencjalne zmiany strukturalne, majace miejsce w okresie, z ktérego pochodzg analizowane dane finansowe.
Przyjmuje sig, iz przetaczanie migdzy réznymi stanami (rezimami) nastepuje zgodnie z jednorodnym tancu-
chem Markowa. W pracy ograniczono si¢ do przypadku, gdzie liczba reziméw wynosi dwa. Do oszacowania
przedmiotowych modeli wykorzystujemy podejscie oparte na metodzie quasi-najwigkszej wiarygodnosci (ang.
Quasi-Maximum Likelihood method, QML), zaprezentowanej w pracy [18]. W czgsci empirycznej dokonujemy
analizy szeregu czasowego wysokosci oprocentowania 1-miesiecznych lokat migdzybankowych, WIBOR1M.
Estymacji poddajemy cztery modele z rodziny MSSV oraz podstawowy model stochastycznej zmienno$ci
(ang. Basic Stochastic Volatility, BSV). Poréwnania w zakresie dobroci dopasowania wyzej wymienionych
konstruktéw do danych empirycznych dokonujemy poprzez kryteria informacyjne oraz charakterystyki opi-
sowe standaryzowanych reszt.

Stowa kluczowe: modele stochastycznej zmiennoS$ci, modele przetgcznikowe Markowa, metoda quasi-
najwigkszej wiarygodnosci

MARKOV SWITCHING SV PROCESSES IN MODELLING VOLATILITY OF FINANCIAL TIME SERIES
Summary

This paper presents a Markov Switching Stochastic Volatility model (MSSV) as a specification of
potential use in financial econometrics. The model may be viewed as a specific generalization of a well-
known SV construction, that allows the parameters of the conditional volatility equation to switch between
a predetermined number of states (regimes). The switching mechanism is driven by a homogenous discrete
Markov chain. Without significant loss of generality we restrict our analysis to two regimes only. Then
we concentrate on the estimation procedure of a MSSV model, based on the Quasi-Maximum Likelihood
approach presented by Smith in [18]. In order to calculate the quasi-log-likelihood function we consider
a linear state-space representation of the MSSV model and employ a combination of the Kalman filter
and Hamilton’s filter procedures. Finally, four MSSV models and a standard SV model are estimated and
compared in terms of goodness of fit to the 1-month WIBOR interest rates.

Key words: Markov switching, stochastic volatility, quasi-maximum likelihood estimation
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Peter Lang Publishing, 2007, s. 572

Ksigzka Teoria indeksow i statystyka cen (Index Theory and Price Statistics), wydana ostatnio przez
Swiatowego eksperta w dziedzinie mierzenia inflacji i statystyki cen Profesora Petera von der Lippe, wypel-
nia luke w obszernej i skomplikowanej materii aktualnego stanu wiedzy w tym obszarze. Ten doskonaly
podrecznik faczy matematyczng teori¢ indekséw z jej praktycznym zastosowaniem w statystyce publiczne;j.
Autorowi w znakomity sposéb udalo si¢ zintegrowaé teorie i praktyke, mimo oczywistej rozbiezno$ci pomiedzy
wyrafinowanymi i zlozonymi modelami matematycznymi a praktycznymi problemami, coraz trudniejszymi
do zrozumienia bez szerokiej wiedzy i do§wiadczenia.

Ksigzka stanowi wprowadzenie do aksjomatycznych, mikroekonomicznych i stochastycznych rozwa-
zan w odniesieniu do indekséw. Postugujac si¢ umiarkowanie zaawansowanym aparatem matematycznym,
Autor podsumowuje wiele aktualnych dyskusji dotyczacych metodologicznych i metodycznych wad i zalet
poszczegdlnych indeksow. Omawia indeksy cen towardéw i ustug konsumpcyjnych, indeksy cen débr pro-
dukcyjnych, indeksy wartosci czy indeksy tancuchowe uzywane w statystyce publicznej. Ksigzka stanowi
wazny, interesujacy przeglad szerokiego spektrum probleméw z zakresu nowoczesnej teorii indekséw 1 jej
zastosowan w mierzeniu inflacji, deflacji agregatow makroekonomicznych, doboru prébki i uwzgledniania
zmian jako$ci produktéw i uslug w mierzeniu poziomu cen oraz wielu innych, waznych, cho¢ niekiedy
kontrowersyjnych zagadnien.

Mozna $miato powiedzieé, ze opisywana ksigzka profesora Petera von der Lippe jest pierwszym a przede
wszystkim po prostu normalnym podrecznikiem, czyli ksigzka przyjazng dla czytelnika, obejmujaca przede
wszystkim klasyczne zagadnienia. To oznacza, ze stanowi ona zrozumiale i wszechstronne wprowadzenie,
zwlaszcza przydatne dla praktykéw statystyki publicznej.

Recenzent ma nadzieje, ze rowniez szerokie grono czytelnikdw, studentéw i badaczy, uzna te ksigzke
za przydatne i uzyteczne wprowadzenie do nadspodziewanie interesujacego dziatu statystyki.

Pierwszy rozdzial, po§wigcony wprowadzeniu i elementarnym zagadnieniom teorii indeksow, jest zdo-
minowany przez rozwazania matematyczne i skupia si¢ gtéwnie na zalozeniach i wyprowadzaniu wzoréw
(formul) indekséw z uwzglgdnieniem formalnych aspektéw stosowalnosci, przydatnosci i dyskusji wlasnosci.
Natomiast w praktycznym zastosowaniu statystyki cen pojawiajg si¢ zupelnie inne problemy, przede wszyst-
kim prawidlowa konstrukcja koszyka débr oraz systemu wag, uwzgl¢dnienie zmian jakosci itp. Autor stara
si¢ polaczy¢ matematyczng teori¢ z praktycznymi rozwigzaniami stosowanymi w urzg¢dach statystycznych
i ministerstwach. W efekcie uzyskal zrownowazone wprowadzenie, uwzgledniajace oba punkty widzenia:
teorie indeksow i praktyke statystyki publicznej. Nastepstwem takiego podejscia jest przedstawienie umiarko-
wanie zaawansowanego aparatu matematycznego zaréwno w pierwszym rozdziale jak i w calej ksigzce.

Drugi rozdzial szczegélowo przedstawia i analizuje kompletng liste podejsé¢ dyskutowanych w teorii
indekséw. Podjeto w nim prébe zaprezentowania przegladu aktualnego stanu wiedzy teoretycznej z uwzgled-
nieniem szerokiego spektrum formut indekséw (w tym réwniez takich, ktére nie sg wykorzystywane w praktyce
publicznej statystyki cen). Ze wzgledu na fakt ciggtego poszukiwania przez badaczy nowych formut na
wyliczanie ogélnych indekséw, Autor prezentuje jedynie aktualny stan wiedzy teoretycznej. Autor uznal za
bezcelowe wyliczanie wszelkich formul, jakie kiedykolwiek zostaly zaproponowane. W zamian stara si¢
zaprezentowaé uporzadkowany, czytelny i zréwnowazony przeglad, mozliwie jak najbardziej kompletny.
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Rozdzial trzeci opisuje aksjomaty i przedstawia kolejne formuly indekséw. Podstawowym zamystem
Autora w tym rozdziale bylo szczegélowe przedstawienie interpretacji aksjomatéw, zaleznoSci pomiedzy
r6znymi aksjomatami, sposobow doboru aksjomatéw stosowanych przez teoretykoéw do tworzenia systemow
aksjomatéw a takze zaprezentowanie kolejnych formutl indekséw i podejsé. Autor deklaruje, ze ksigzka
jest poswiecona gléwnie funkcjom cen, takze iloSciowemu (nie warto$ciowemu) sformutowaniu formut
indeksowych. Dodatkowo uwzglednia fakt, ze teoria aksjomatéw jest do pewnego stopnia ograniczona do
dwuwarto$ciowych poréwnan czasowych.

Rozdzial czwarty omawia praktyczne problemy pomiaru cen i tworzenia systeméw indekséw uzywanych
w statystyce publicznej. Zdaniem Autora teoria indekséw jest czesto krytykowana, gdyz skupia sie na wybo-
rze odpowiedniej formuly indeksu, podczas gdy w praktycznym zastosowaniu statystyki cen wazniejsze jest
rozwigzanie innych (bardziej praktycznych) probleméw. Dlatego tez Autor podejmuje dyskusje nad ogdlnymi
metodologicznymi i metodycznymi zagadnieniami statystyki cen i praktycznymi problemami w odniesieniu
do najwazniejszych indekséw cen. W polemice uwzgledniony jest rowniez watek identyfikacji roli statystyki
publicznej w zyciu ekonomicznym i spolecznym. Wyniki i wnioski wyplywajace z statystyki cen majg istotne
znaczenie dla wielu ludzi, nie tylko w odniesieniu do szacowania kosztéw utrzymania, ale rowniez w podej-
mowaniu decyzji w biznesie czy administracji, a takze w prowadzeniu polityki monetarnej.

Rozdzial piaty — deflacja i agregacja, identyfikuje dwa cele tworzenia indekséw cen: po pierwsze
do mierzenia zmian typu rok do roku w poziomie poszczegélnych cen, po drugie do deflacji agregatow.
Ogolne formuly indekséw nie sa w stanie w réwnym stopniu odpowiadaé¢ obu tym celom. Dlatego nalezy
traktowaé te dwa gléwne zastosowania indekséw (mierzenie poziomu cen i deflacja agregatéw) jako dwa
odrebne zagadnienia teorii indekséw. Niektore matematyczne whasnosci funkcji indekséw, miedzy innymi
7g0dnos¢ agregacyjna i zgodnosé strukturalna maja szczegdlne znaczenie w kontekscie deflacji. W rozdziale
przedstawione sg mi¢dzynarodowe rekomendacje dotyczace deflacji okreslonych agregatéw makroekono-
micznych. Wprowadzenie do metod deflacji skupia si¢ na pokazaniu celu deflacji oraz opisie mozliwych
do zastosowania metod.

W rozdziale szostym, Autor kontynuujac rozwazania z rozdziatu piatego, przechodzi do przedstawienia
indekséw pozioméw cen i indekséw warto$ciowych, stosowanych w statystyce publicznej. Mozna uznad,
choé nie bezdyskusyjnie, ze najbardziej znanymi indeksami cen uzywanymi w praktyce statystyki publicznej
sq: indeks cen towardéw i uslug konsumpcyjnych (CPI), indeks cen débr produkeyjnych (PPI) oraz indeksy
cen w handlu zagranicznym (XPI dla eksportu i MPI dla importu). W przypadku handlu zagranicznego, jak
rowniez w przypadku ptac i wynagrodzen, mozliwy jest wybor metody indeksu poziomu cen lub indeksu
warto$ciowego (ceny jednostki warto$ci oferowanej w produkcie lub ustudze). Caly rozdziat jest poswiecony
zagadnieniu stosowania indeksu CPI i ogélnym problemom mierzenia inflacji, stosowania indeksu PPI oraz
r6znicom migdzy indeksami opartymi o poziom cen a indeksami warto$ciowymi. Oprécz indekséw cen
towaréw i ustug konsumpcyjnych (CPI) wprowadzony zostal réwniez i przedyskutowany zharmonizowany
indeks cen towaréw i ustug konsumpcyjnych (HICP). Indeks CPI jest dobrze znanym instrumentem pozwa-
lajacym na mierzenie inflacji jak réwniez uzyskiwanie deflatoréw.

W rozdziale si6dmym opisane sag indeksy tancuchowe. W miare zapoznawania si¢ z argumentami
wspierajgcymi podejécie tancuchowe, Autor deklaruje swoj wzrastajgcy sceptycyzm dla tych metod. Autor
przedstawia rozwazania innych badaczy wskazujace na przewage indekséw tancuchowych wraz polemike
podwazajaca te argumenty. Podaje réwniez przeglad najwazniejszych wlasnosci indekséw tancuchowych,
ktére sg podstawg do opowiedzenia si¢ za badz tez przeciw podejsciu tancuchowemu. Przedstawione sg
ogblne uwagi odnosnie kilku przyktadéw spornych argumentéw, poparte wykazem (domniemanych) zalet
indekséw fancuchowych w poréwnaniu z tradycyjnymi (bezpo$rednimi) formutami indekséw. Rozdzial siédmy
ksiazki jest w istocie krytyka indeksow tancuchowych, ktéra nie doczekata sie jeszcze (przychylnej) uwagi
w literaturze przedmiotu.

Jozef Dziechciarz



Recenzje 171

PETER VON DER LIPPE
TEORIA INDEKSOW I STATYSTYKA CEN (INDEX THEORY AND PRICE STATISTICS)
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SPRAWOZDANIE MERYTORYCZNE Z KONFERENCJI NAUKOWEJ SKAD 2008
NT. ,KLASYFIKACJA I ANALIZA DANYCH - TEORIA I ZASTOSOWANIA’

W dniach 17-19 wrze$nia 2008 roku w Hotelu Astor w Jastrzebiej Gorze odbyta si¢ XVII Konferencja
Naukowa Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS (XXII Konferencja Taksonomiczna) nt. ,Klasyfikacja
i analiza danych - teoria i zastosowania” organizowana przez Sekcj¢ Klasyfikacji i Analizy Danych Polskiego
Towarzystwa Statystycznego i Katedre Statystyki Uniwersytetu Gdanskiego. Przewodniczacym Komitetu
Organizacyjnego konferencji byt prof. dr hab. Mirostaw Szreder, natomiast sekretarzami konferencji
— dr Krzysztof Najman oraz dr Tomasz Jurkiewicz. Zakres tematyczny konferencji obejmowal zagadnienia:

a) teoria (taksonomia, analiza dyskryminacyjna, metody porzadkowania liniowego, metody statystycz-
nej analizy wielowymiarowej, metody analizy zmiennych cigglych, metody analizy zmiennych dyskretnych,
metody analizy danych symbolicznych, metody graficzne),

b) zastosowania (analiza danych finansowych, analiza danych marketingowych, analiza danych prze-
strzennych, inne zastosowania analizy danych — medycyna, psychologia, archeologia, itd., aplikacje kom-
puterowe metod statystycznych).

Zasadniczym celem konferencji SKAD byla prezentacja osiggni¢¢ i wymiana do$wiadczen z zakresu
teoretycznych i aplikacyjnych zagadnien klasyfikacji i analizy danych. Konferencja stanowi coroczne forum
stuzace podsumowaniu obecnego stanu wiedzy, przedstawieniu i promocji dokonan nowatorskich oraz
wskazaniu kierunkéw dalszych prac i badan.

W konferencji wzigto udzial 81 pracownikéw naukowych i doktorantéw nastepujacych uczelni:
Uniwersytetu Ekonomicznego we Wroclawiu, Uniwersytetu Ekonomicznego w Krakowie, Uniwersytetu
Ekonomicznego w Poznaniu, Akademii Ekonomicznej w Katowicach, Szkoty Gléwnej Handlowej w War-
szawie, Uniwersytetu Gdanskiego, Uniwersytetu Szczecinskiego, Uniwersytetu L.odzkiego, Uniwersytetu
Mikotaja Kopernika w Toruniu, Uniwersytetu Adama Mickiewicza w Poznaniu, Uniwersytetu Przyrodniczego
w Poznaniu, Uniwersytetu Jagiellonskiego, Politechniki Rzeszowskiej, Politechniki Opolskiej, Politechniki
Lodzkiej, Politechniki Szczecinskiej, Akademii Rolniczej w Szczecinie, Wyzszej Szkoly Finanséw i Zarzadzania
w Bialymstoku, Szkoly Gléwnej Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie, Akademii Morskiej w Gdyni.

W trakcie konferencji wygltoszono 59 referatéw oraz zaprezentowano 7 plakatéw. Byly one poswigcone
réznym aspektom teoretycznym i aplikacyjnym zagadnienia klasyfikacji i analizy danych. Obrady odbywaly
si¢ w czasie dwodch sesji plenarnych oraz dwéch i trzech réwnoleglych (pigé sesji). Ponadto odbyla si¢
jedna sesja plakatowa.

Obradom w poszczegélnych sesjach konferencji przewodniczyli: prof. dr hab. Krzysztof Jajuga, prof.
AE dr hab. Eugeniusz Gatnar, prof. dr hab. Magdalena Osinska, prof. dr hab. Mirostaw Szreder, prof. UE
dr hab. Andrzej Sokotowski, prof. dr hab. Marek Walesiak, prof. UG dr hab. Pawetl Mitobedzki, prof. SGH
dr hab. Malgorzata Roszkiewicz, prof. UE dr hab. Elzbieta Gotata, prof. UE dr hab. Jan Paradysz, prof. dr
hab. Mirostaw Krzysko, prof. UMK dr hab. Tadeusz Kufel, prof. dr hab. Iwona Roeske-Stomka, prof. UE
dr hab, J6zef Dziechciarz, prof. dr hab. Jézef Pociecha.

Teksty referatéw przygotowane w formie recenzowanych artykuléw naukowych stanowia zawarto§é
przygotowywanej do druku publikacji z serii Taksonomia nr 16 (w ramach Prac Naukowych Uniwersytetu
Ekonomicznego we Wroctawiu). Zaprezentowano nast¢pujgce referaty:
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Grzegorz Haranczyk (Uniwersytet Jagiellonski, StatSoft Polska), Andrzej Sokotowski (Uniwersytet
Ekonomiczny w Krakowie), Rozwazania o rozkladzie odlegtosci od punktéw kratowych w rozkladzie réwno-
miernym

W pracy dyskutowane jest zagadnienie poszukiwania rozktadu prawdopodobiefistwa odlegtosci od
punktéw kratowych w rozkladzie réwnomiernym. Wyprowadzono funkcje rozkladu dla przypadku jedno
i dwuwymiarowego. Dla wyzszych wymiaréw zalecane jest szacowanie rozkladu poprzez analizy symulacyjne.

Magdalena Osinska (Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu), Klasyfikacja metod analizy zalez-
nosci przyczynowych w ekonomii

Celem referatu jest analiza poréwnawcza szeregu koncepcji analizy zaleznosci przyczynowych w eko-
nomii. Zalezno$ci te maja swoje zrédia w teorii. Przedmiotem klasyfikacji i poréwnan beda zatem narzedzia
ekonometryczne sformutowane oryginalnie lub zaimplementowane do badanie zalezno$ci przyczynowych
w ekonomii. Mozna do nich zaliczy¢é: klasyczne modele ekonometryczne, modele wektorowej autoregresji
oraz modele réwnan strukturalnych, a takze liczne testy statystyczne stuzace do weryfikacji réznych aspek-
téw zaleznosci przyczynowych.

Klasyfikacji metod dokonano w oparciu o definicje przyczynowo$ci w ekonomii, sformutowane odpowied-
nio na gruncie ekonometrii, ekonomii i filozofii, przez takich autoréw jak: Simon, Granger czy Hoover.

Eugeniusz Gatnar (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Implementacja metod tqczenia modeli
dyskryminacyjnych w programie R

Agregacja modeli dyskryminacyjnych jest dobrze znanym sposobem poprawy jakosci klasyfikacji w wielu
praktycznych zastosowaniach. W artykule zostat przedstawiony przeglad dostepnych pakietéw zawierajacych
procedury w jezyku R realizujace taczenie modeli. Pokazano w nim takze wyniki analiz poréwnawczych czasu
pracy tych pakietow dla réznych procedur oraz pieciu zbioréw danych wybranych z zasobéw Uniwersytetu
Kalifornijskiego w Irvine (UCI).

Marek Walesiak, Andrzej Dudek (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Ocena wybranych
procedur analizy skupieni dla danych porzqdkowych

Typowa procedura analizy skupien dla danych porzadkowych obejmuje wybér obiektéw i zmiennych,
wybor miary odleglosci, wybor metody klasyfikacji, ustalenie liczby klas, ocene wynikéw klasyfikacji oraz
opis i profilowanie klas. W artykule, na podstawie porzadkowych danych symulacyjnych wygenerowanych
z wykorzystaniem z funkcji cluster.Gen pakietu clusterSim, przeprowadzono ocene przydatno$ci wybranych
procedur analizy skupiefi obejmujgcych miare odleglosci GDM, dziewie¢ metod klasyfikacji oraz osiem
indekséw stuzacych ustaleniu liczby klas.

Andrzej Bak (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Modele wyboréw dyskretnych i ich estymacja
w programie R

Celem artykutu jest prezentacja procedury estymacji modelu wyboréw dyskretnych z wykorzystaniem
funkcji dostepnych w wybranych pakietach programu R oraz funkcji napisanych w jezyku R, umozliwiaja-
cych realizacje zadan, ktére nie sg aktualnie oprogramowane.

W artykule przedstawiono nastepujgce zagadnienia:

- charakterystyke warunkowego modelu logitowego,

— pakiety i procedury obliczeniowe dostepne w programie R, ktére mogg znalezé zastosowanie w ba-
daniach preferencji z wykorzystaniem modeli wyboréw dyskretnych,

— funkcje napisane w jezyku programowania R, ktére realizujg zadania obliczeniowe nie wspomagane
w aktualnie dostepnych pakietach,

- przyklad zastosowania funkcji programu R w estymacji modelu wyboréw dyskretnych.

Matgorzata Roészkiewicz (Szkota Gléwna Handlowa w Warszawie), Podejscie wielopoziomowe
w identyfikacji struktury zaleznosci stopy oszczedzania wzgledem zaawansowania w cyklu zycia oraz statusu
spoleczno-ekonomicznego polskich gospodarstw domowych

Celem artykulu jest rozpoznaniu efektéw wspétwystepowania statusu spoteczno-ekonomicznego i za-
awansowania w cyklu zycia na ksztaltowanie sie stopy oszczedzania. Dla wynikéw dwéch kolejnych badan
empirycznych zastosowano model regresji wielopoziomowej. Otrzymane rezultaty wskazuja, ze istotnym
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czynnikiem wyjas$niajagcym zmienno$¢ tej stopy i moderujacym jej wrazliwo$¢ na zdefiniowane w teorii
ekonomii czynniki demograficzne jest status spoteczno-ekonomiczny.

Izabela Kurzawa, Feliks Wysocki (Uniwersytet Przyrodniczy w Poznaniu), Wybrane modele eko-
nometryczne w badaniach dochodowej elastycznosci popytu konsumpcyjnego

W pracy przedstawiono przydatno$¢ wybranych modeli ekonometrycznych (funkcji popytu) do badania
elastycznosci dochodowej wydatkow (spozycia) wybranych grup artykutéw zywnos$ciowych. Elastycznosci
wyznaczono w oparciu o oszacowane funkcje: liniowa, potegowa, logarytmiczna, Workinga, Workinga-Lesera
oraz Térnquista. Za podstawe zrodlowg badan przyjeto niepublikowane dane pochodzace z badan budzetow
gospodarstw domowych prowadzonych przez Gtéwny Urzad Statystyczny w Polsce w 2003 roku. Analizowana
préba roczna liczyla 32452 gospodarstwa domowe. Zauwazono, ze przy wyborze odpowiedniej funkeji
popytu nalezy oprocz ,dobroci” statystycznej modelu uwzgledni¢ sensowno$¢ merytoryczng otrzymywanych
elastycznosci z zastosowanego modelu (zgodnos$¢ z teorig konsumenta) oraz charakter produktu, na ktory
bada sie popyt — dobra podstawowe, wyzszego rzedu czy luksusowe. Do badania zaleznosci englowskich
dla artykutéw zZywno$ciowych mozna stosowaé funkcje popytu: Workinga oraz Térnquista (I) lub Térnquista
(I1), rzadziej logarytmiczng.

Tomasz Klimanek, Jan Paradysz, Marcin Szymkowiak (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu),
Estymatory kalibracyjne kwantyli rozktadu dochodéw gospodarstw domowych w BBGD

Gléwnym celem artykutu jest przedstawienie najnowszej metodologii estymacji w zakresie badan z bra-
kami odpowiedzi w postaci tzw. estymatoréw kalibracyjnych na potrzeby Badania Budzetéw Gospodarstw
Domowych (BBGD). W badaniu tym jednym z najwazniejszych probleméw obok brakéw odpowiedzi jest
wystepowanie skrajnych asymetrii rozkladéw wielu cech. W pracy przedstawione zostang wybrane estyma-
tory kalibracyjne dla kwantyli zgodnie z ideg kalibracji zaproponowang przez J-C. Deville’a, C-E. Sdrndala
i S. Lundstréma, a rozwini¢tg przez T. Harmsa i P. Duchesne’a. Rozwazania teoretyczne zilustrowane
zostang praktycznym wykorzystaniem omawianych estymatoréw w BBGD. Podj¢ta zostanie ponadto préba
poréwnania estymatoréw kalibracyjnych z innymi, znanymi w literaturze z zakresu metody reprezentacyjnej
estymatorami kwantyli.

Elzbieta Gotata (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Integracja danych z réinych Zrédet dla
potrzeb Spisu Wirtualnego NSP 2011

W opracowaniu przedstawiono ideg integracji danych w kontekscie potrzeb NSP 2011, ktérego realizacja
zaplanowana jest w formie tzw. spisu wirtualnego tj. wykorzystujacego zasoby rejestrow administracyjnych.
Zwrécono uwage na reorganizacje badan statystycznych wynikajaca z dazenia do wzrostu efektywnosci,
poprzez pelniejsze wykorzystanie dostepnych Zrédet informacji. Rozwazania zilustrowano dyskusjg wybranych
probleméw z zakresu badania aktywno$ci ekonomicznej ludno$ci wskazujgc potencjalne zrédta informacji
oraz zakres tematyczny okreslony w zaleceniach migdzynarodowych. Krétko oméwiono metody integracji
danych oraz przedstawiono koncepcje ich zastosowania w ramach spisu na przykladzie NSP'2002 oraz
danych badania reprezentacyjnego BAEL z II kwartalu 2002. Wskazano na problemy braku spéjnosci
w zakresie definicji, klasyfikacji i zgodnosci numerycznej. Zidentyfikowano potencjalne zagrozenia i korzysci
wynikajace z zastosowania podej$cia opartego na rejestrach w NSP 2011.

Marcin Btazejowski (WSB w Toruniu), Tadeusz Kufel, Pawel Kufel (Uniwersytet Mikotaja
Kopernika w Toruniu), Bank danych regionalnych GUS jako podstawa analiz ilosciowych w oprogramowaniu
GRETL

Celem artykutlu jest przedstawienie baz danych dla oprogramowania GRETL (GNU Regression,
Econometric and Time-series Library) dla danych zaimportowanych z Banku Danych Regionalnych GUS.
Utworzone banki danych dla oprogramowania GRETL, w podziale terytorialnym powiatowym i wojewédz-
kim, dotycza ponad 1.5 tys. szeregéw dla lat od 1999 do 2006. Dla danych statystycznych przedstawionych
w bankach zaprezentowano przyklady analiz ilociowych z zakresu ekonometrii dla danych przekrojowych
w oprogramowaniu GRETL oraz klasyfikacji obiektéw za pomocg funkcji, integrowanego z oprogramowania
GRETL, pakietu R.
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Pawel Lula, Grazyna Paliwoda-Pekosz (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Analiza poréw-
nawcza wybranych metod pomiaru odleglosci i podobieristwa semantycznego

Podstawowym celem artykutu jest poréwnanie semantycznych miar odlegloéci i podobienstwa dla obiek-
téw opisanych przez ontologie. W artykule zarysowano zalety ontologicznego opisu obiektéw. Przedstawiono
miary podobienstwa i odleglosci obiektow opisanych przez jedng ontologie bazujace na hierarchicznej
strukturze ontologii oraz na zwigzkach pomiedzy obiektami. Zaprezentowano przyklady obliczania tych
miar dla krajow Unii Europejskiej. W podsumowaniu dokonano poréwnania miar pod wzgledem podstaw
teoretycznych, mozliwosci w zakresie interpretacji, zalecen dotyczacych stosowania oraz aspektéw oblicze-
niowych. Artykut konczy wskazanie kierunkéw dalszych badan.

Aleksandra Luczak, Feliks Wysocki (Uniwersytet Przyrodniczy w Poznaniu), Wykorzystanie ana-
litycznego procesu hierarchicznego w analizie SWOT jednostek administracyjnych

Przedstawiona metoda kwantyfikacji analizy SWOT z wykorzystaniem metody Saaty’ego analitycznego
procesu hierarchicznego (AHP) jest kompleksowa procedura, ktéra moze by¢ uzyteczng w programowaniu
rozwoju, szczegdlnie przy ocenie slabych i mocnych stron obszaru oraz szans i zagrozen w jego otoczeniu.
Ma ona przewage nad metodami klasycznymi (opisowymi) ze wzgledu na mozliwo$¢ kwantyfikowania
wazno$ci czynnikéw SWOT, a wiec elementéw o charakterze zaréwno jako$ciowym, jak i ilo§ciowym.
Moze tez by¢ pomocna przy wyborze typu strategii rozwoju dla danej jednostki terytorialnej. Zagadnienie
zilustrowano przyktadem analizy SWOT powiatéw wojewddztwa wielkopolskiego.

Tomasz Zabkowski, Wiestaw Szczesny (Szkota Gléwna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie),
Klasyfikacja ryzyka niewyplacalnosci na przykladzie rynku telekomunikacyjnego

Artykut prezentuje przyktad klasyfikacji ryzyka niewyplacalnosci klientéw firmy telekomunikacyjnej. Na
podstawie informacji o statusie zawodowym zostato wydzielonych pigé¢ grup, wéréd ktérych przeprowadzona
zostala klasyfikacja, majaca na celu stwierdzenie przynaleznosci do danej klasy, zwigzanej z wystapieniem
ryzyka niewyptacalnosci, badz braku takiego zagrozenia. Uzyskane wyniki pozwalajg stwierdzié, ze przed-
stawiony sposob podejscia do zagadnienia oraz wykorzystanie uznanych technik klasyfikacyjnych, takich
jak drzewa decyzyjne oraz ich wzmacnianie (boosting), pozwala na skuteczniejsze ograniczanie ryzyka
kredytowego.

Matgorzata Misztal (Uniwersytet £.odzki), Zagregowane i hybrydowe modele dyskryminacyjne. Préba
poréwnania wybranych algorytmoéw

Poprawe stabilno$ci oraz doktadnosci predykcji modeli drzew klasyfikacyjnych mozna uzyskaé poprzez
agregacje modeli indywidualnych w jeden model zagregowany lub poprzez budowe modelu hybrydowego,
Taczacego metode rekurencyjnego podziatu z wybrana, inng metodg dyskryminacji (analiza dyskryminacyjna,
regresja logistyczna, algorytmy minimalnoodleglo$ciowe).

W referacie podjeto probe poréwnania i oceny zagregowanych modeli drzew klasyfikacyjnych (Bagging
[Breiman 1996], Boosting [Freund & Shapire 1997], Random forests [Breiman 2001]) oraz modeli hybrydo-
wych (CRUISE [Kim & Loh 2003], LOTUS [Chan & Loh 2004], PLUS [Lim 2000], k-NN Tree [Buttrey &
Karo 2002]) przy wspomaganiu proceséw podejmowania decyzji w diagnostyce medyczne;j.

Joanna Trzesiok (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Ocena wplywu wymiaru przestrzeni zmien-
nych na jakos¢ predykcji wybranych nieparametrycznych modeli regresji

W artykule przedstawiona zostala procedura doboru zmiennych objasniajacych do modelu regresyjnego,
zbudowanego przy pomocy wybranych nieparametrycznych metod regresji: POLYMARS oraz PPR. Wyniki
przeprowadzonych analiz pokazuja, ze zastosowanie redukcji liczby zmiennych prowadzi do uzyskania
modeli charakteryzujacych si¢ mniejszymi warto$ciami bledu $redniokwadratowego niz modele zbudowane
na oryginalnym zestawie zmiennych objasniajacych.

Barbara Batég, Magdalena Mojsiewicz (Uniwersytet Szczecinski), Katarzyna Wawrzyniak
(Akademia Rolnicza w Szczecinie), Badanie rynku ubezpieczen I11 filara z zastosowaniem analizy korespondenciji
W artykule podjeto probe scharakteryzowania rynku ubezpieczen w III filarze z wykorzystaniem wie-
lowymiarowej analizy korespondencji. Gtéwnym celem badania byla odpowiedZ na pytanie w jakim stopniu
preferencje respondentéw dotyczace tego typu ubezpieczen zalezg od takich zmiennych jak: ple¢, wiek,



176 Sprawozdania

stan cywilny, wyksztalcenie, miejsce zamieszkania, zawéd oraz liczba dzieci. Analizie poddano odpowiedzi
na pytania dotyczace motywéw zakupu produktu ubezpieczeniowego z III filara oraz motywéw wyboru
firmy ubezpieczeniowe;.

Marcin Salamaga (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Badanie podobieristwa strategii inwesty-
cyjnych funduszy matych i srednich spéltek w Polsce

W artykule podjeto probe poréwnania struktury portfeli funduszy inwestycyjnych malych i $rednich
spotek pod wzgledem rodzaju waloréw, spélek oraz dziatléw i sektoréw gospodarki, w jakie inwestowali
menedzerowie zarzadzajacy funduszami inwestycyjnymi. Wykorzystujagc m.in. hierarchiczne metody gru-
powania oraz wskazniki podobienstwa struktur wyodrebniono jednorodne skupienia funduszy o zblizonej
strukturze portfeli inwestycyjnych. Otrzymane rezultaty grupowania w konfrontacji ze wskaznikami efektyw-
nosci umozliwily wskazanie funduszy o zblizonych strategiach inwestycyjnych. W obliczeniach wykorzystano
ogoblnodostepne wskazniki rynku kapitalowego oraz dane pochodzace ze sprawozdan finansowych funduszy
w latach 2006-2008.

Bartosz Kaszuba (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Odporne metody konstrukcji portfela
wielosktadnikowego

W artykule poréwnano portfele o minimalnej wariancji wyznaczone przy uzyciu estymatora najwickszej
wiarygodno$ci macierzy kowariancji z portfelami wyznaczonymi przy uzyciu odpornych estymatoré6w macie-
rzy kowariancji. Celem pracy jest poréwnanie ryzyka oméwionych portfeli oraz zastosowanie wybranych
odpornych estymatoréw macierzy kowariancji do wyznaczenia portfeli o minimalnej wariancji. Wszystkie
tworzone portfele sg portfelami zmieniajacymi si¢ w czasie. Badania oparto na danych rzeczywistych pocho-
dzacych z Gieldy Papier6w Wartosciowych w Warszawie.

Janusz Korol (Uniwersytet Szczecinski), Ekonometryczne modelowanie wzrostu gospodarczego regio-
néw opartego na wiedzy

W artykule zaprezentowano wyniki badan pozwalajgce na weryfikacje hipotezy o zréznicowanym
przestrzennie poziomie wzrostu endogenicznego w regionach Polski na przestrzeni lat 1999-2005. Badanie
obejmuje: charakterystyke przestrzennego zréznicowania skfonnosci do rozwoju regionéw oraz ocene wplywu
dziatalno$ci badawczo-rozwojowej na wzrost gospodarczy regionéw. Wykorzystano miernik nazwany takso-
nomiczng miarg sktonnosci do rozwoju (opartego na wiedzy) oraz oszacowano podazowe modele wzrostu
regionalnego dla danych panelowych oraz dokonano wszechstronnej weryfikacji na podstawie procedur
programu R.

Mirostawa Sztemberg-Lewandowska (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Modele réwnari
strukturalnych z wykorzystaniem srodowiska R

Modele réwnan strukturalnych (Structural Equation Models SEM) sa wielor6wnaniowymi modelami
regresji w ktérych zmienne moga wplywaé na siebie obustronnie bezposrednio lub posrednio przez inng
zmienng. Ponadto zmienna objasniana w jednym réwnaniu moze by¢ zmienng objas$niajaca w drugim. Zatem
réwnania strukturalne przedstawiaja przyczynowe zalezno$ci migedzy zmiennymi w modelu. W artykule
przedstawiono wybrane pakiety i funkcje programu R stuzace do estymacji modeli réwnan strukturalnych.
Funkcje te zobrazowano na przyktadach przytoczonych z literatury. Celem artykutu jest opisanie sktadni
oraz poréwnanie wymienionych funkcji.

Dorota Rozmus (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Zastosowanie macierzy wspétwystqpieri
w metodzie bagging w taksonomii

Podejécie wielomodelowe z duzym powodzeniem stosowane jest w dyskryminacji w celu podniesienia
doktadnosci predykcji. W ostatnich latach analogiczne propozycje pojawily si¢ w taksonomii, aby zapewnic¢
wigkszg poprawno$é i stabilno$¢ wynikéw klasyfikacji. Zasadniczym celem opracowania jest przedstawienie
jednej z metod podejscia wielomodelowego w taksonomii [Dudoit, Fridlyand 2003] oraz poréwnanie doktad-
nos$ci wynikéw klasyfikacji z dotad stosowanymi algorytmami. Nowatorstwo badania polega na potgczeniu
zaproponowanej przez Dudoid i Fridlyand [2003] metody bagging w taksonomii z koncepcja opisu obiektow
za pomocg macierzy wspélwystapien [Fred i Jain 2002]. W macierzy tej obiekty opisywane sa przez pewna
miare odlegtosci od pozostatych obiektéw ze zbioru danych.
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Krzysztof Najman (Uniwersytet Gdanski), Zastosowanie nienadzorowanych sieci neuronowych typu
Growing Neural Gas w analizie skupien

Jedng z bardziej efektywnych metod analizy skupien sa nienadzorowane sieci neuronowe samoorga-
nizujace si¢ (ang. Self Organizing Map, SOM). W badaniach o wigkszej skali, problemem stosowania sieci
SOM jest sztywno zakladana a priori struktura sieci. Sie¢ uczy sie wolno, ma tendencje¢ do ,skrecania si¢”
i posiada wiele neuronéw nie biorgcych udzialu w uczeniu. Wydaje sie, ze tej wady pozbawiona jest nie-
nadzorowana, samouczgca si¢ sie¢ neuronowa o zmiennej strukturze, typu gaz neuronowy (ang. Growing
Neural Gas, GNG). Struktura takiej sieci zmienia si¢ dynamicznie w procesie samouczenia sie. Celem
prezentowanych badan jest weryfikacja hipotezy o wysokim potencjale sieci typu GNG w analizie skupien.
Przedstawione zostang podstawy teoretyczne tej metody, jej potencjalne wlasnosci, ktére w oparciu o badania
symulacyjne beda poddane weryfikacji i ocenie.

Kamila Migdal Najman (Uniwersytet Gdanski), Analiza poréwnawcza wlasnosci nienadzorowanych
sieci neuronowych typu Self Organising Map i Growing Neural Gas w analizie skupien

W artykule autorka dokonuje préby poréwnania dwoch metod analizy skupieni opartych na nienadzo-
rowanym uczeniu sieci neuronowych SOM i GNG. Przedstawione zostaly podstawowe charakterystyki obu
algorytméw ze szczegélnym uwzglgdnieniem ich zalet i wad z punktu widzenia analizy skupien. Autorka
wnioskuje, ze sie¢ SOM posiada szersze zastosowanie w analizie danych niz sie¢ GNG i jest narzedziem
eksploracji danych, w tym jest narzedziem analizy skupien. Sie¢ GNG jest wyspecjalizowanym narzedziem
analizy skupien i w tym zakresie w wiekszosci przypadkéw jest skuteczniejsza niz sie¢ SOM.

Michal Trzesiok (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Problem doboru zmiennych do modelu
dyskryminacyjnego budowanego metodq wektoréw nosnych

Metoda wektoréw no$nych (SVM) nalezy do grupy eksploracyjnych metod statystycznej analizy wielo-
wymiarowej. Mechanizmy wykorzystywane w trakcie budowy modelu dyskryminacyjnego sa zautomatyzo-
wane do tego stopnia, ze na ogoél nie jest konieczne przeprowadzanie procedury redukcji liczby zmiennych
objasniajgcych. Jednakze informacja o wazno$ci poszczegdlnych zmiennych objasniajacych dla otrzymanej
klasyfikacji jest istotna. W artykule zaproponowano modyfikacje znanej metody doboru zmiennych do modelu
przez ich eliminacje oraz empirycznie wykazano, ze usunigcie ze zbioru zmiennych objasniajacych tych, ktére
zidentyfikowano jako nieistotne ma wplyw na poprawnos¢ klasyfikacji nowych obserwacji w modelach SVM.

Marcin Petka (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Adaptacja sieci neuronowych dla danych
symbolicznych: perceptron wielowarstwowy

Celem artykutu jest zaprezentowanie i poréwnanie metod umozliwiajacych zastosowanie perceptronu
wielowarstwowego do klasyfikacji danych symbolicznych. W artykule przedstawiono podstawowe poje-
cia zwigzane z sieciami neuronowymi oraz zaprezentowano sposoby zamiany przedzialowych zmiennych
symbolicznych na uzytek perceptronu wielowarstwowego. W czeSci empirycznej poréwnano wyniki badan
symulacyjnych na przykladzie danych wygenerowanych za pomoca procedury cluster.Gen z pakietu cluster.
Sim dla programu R.

Iwona Staniec, Jan Zéttowski (Politechnika Y.6dzka), Dane symboliczne w klasyfikacji oczekiwari
pracodawcéw wobec absolwentow kierunkow inzynierskich i menedzerskich

Celem przedstawionych rozwazan jest grupowanie absolwentéw réznych kierunkéw studiow ze wzgledu
na oceng ich umiejgtnosci przez pracodawcéw oraz wskazanie cech wspélnych i réznicujacych poszczegdlne
grupy kierunkéw. Oryginalnosci przedstawionych rozwazan dotyczy wykorzystanie danych symbolicznych
w zakresie ocen pracodawcéw wobec absolwentéw. Wyniki klasyfikacji zwracaja uwage na koniecznosé
edukowania absolwentéw w zakresie konkretnych umiej¢tnosci migkkich.

Mariusz Grabowski (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Wykorzystanie metod eksploracyjnej
analizy tekstu do identyfikacji zmiennosci koncepcji zawartych w duzych zbiorach publikacji naukowych

Artykut prezentuje ide¢ wykorzystania metod eksploracyjnej analizy tekstu do identyfikacji zmienno$ci
koncepcji omawianych w dziedzinie system6éw informacyjnych zarzadzania (SIZ) na przestrzeni trzydziestu
lat. Zaproponowano w nim metod¢ polegajaca na polaczeniu techniki przesuwnego okna z metoda LSA
(latent semantic analysis) (Deerwester i in., 1990). Jako zbiér danych wykorzystano streszczenia pochodzace
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z wszystkich dostepnych w formie elektronicznej artykutéw opublikowanych w pigciu renomowanych cza-
sopismach dziedziny SIZ: MIS Quarterly, Information Systems Research, Journal of Information Technology,
Information Systems Journal oraz European Journal of Information Systems.

Iwona Fory$ (Uniwersytet Szczecinski), Pomiar warunkéw i preferencji mieszkaniowych emerytéw

W artykule przedstawiono wyniki badania ankietowego dotyczacego warunkéw mieszkaniowych oraz
preferencji mieszkaniowych emerytéw. Wykorzystano w tym celu podstawowe miary statystyczne, metode
grupowania Warda oraz metod¢ AHP do ustalenia hierarchii profili. Do oszacowania $rednich uzyteczno$ci
czastkowych pozioméw atrybutéw wykorzystano model regresji wielorakiej.

Julia Koralun-Bereznicka (Akademia Morska w Gdyni), Efekt kraju we wskainikach finan-
sowych przedsigbiorstw na podstawie analizy skupien sektoréw gospodarczych w wybranych krajach Unii
Europejskiej

Gléwnym celem podjetego badania jest zidentyfikowanie efektu kraju, jako czynnika oddzialywujacego
na wskazniki finansowe przedsiebiorstw w wybranych krajach Unii Europejskiej. Stuzy temu przeprowadzenie
poréwnawczej analizy skupien sektorow gospodarczych. Podmiotem badania jest zbior 13-stu sektoréw gospo-
darczych w 9-ciu krajach UE. Przedmiot badania stanowi natomiast zestaw 37-miu wskaznikéw finansowych
przedsiebiorstw obliczonych na podstawie zagregowanych sprawozdan finansowych udostepnianych przez
Komisje Europejska w ramach bazy danych BACH. Metodologia badania obejmuje metody statystycznej
analizy wielowymiarowej, w tym aglomeracyjng analiz¢ skupien i metodg skalowania wielowymiarowego.

Marta Dziechciarz (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Wybrane techniki WAS w wyodreb-
nianiu i profilowaniu segmentéw rynku dobr trwalego uzytku

Referat ma na celu analiz¢ problemu oraz wskazanie mozliwoséci doskonalenia procesu wyodrebniania
i profilowania segmentéw rynku débr trwalego uzytkowania (DTU) za pomocg wybranych technik WAP.
Material statystyczny zostal poddany analizie z wykorzystaniem dwéch metod wielowymiarowej analizy
statystycznej. W proponowanym podej$ciu, do wylonienia homogenicznych grup nabywcéw DTU zbudo-
wane zostalo drzewo klasyfikacyjne. W celu opisu (profilowania) homogenicznych cze$ci badanej zbioro-
wosci zastosowano analiz¢ korespondencji. Zastosowano podejécie dwuetapowej analizy klas respondentéw,
a wiec podzial badanej zbiorowosci (przy pomocy algorytmu CHAID) uzupetniony o opis charakterystyk
wyodrebnionych grup z uzyciem analizy korespondencji. Dalo to mozliwo$¢ petniejszego zrozumienia regut
decyzyjnych, ktérymi kierujg sie respondenci dokonujac wyboru na rynku débr trwatego uzytku.

Artur Zaborski (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Mozliwosci uniknigcia zdegenerowanych
rozwiqzani w analizie unfolding przy wykorzystaniu algorytmu PREFSCAL

W artykule zaprezentowano algorytm PREFSCAL, w ktérym unikniecie zdegenerowanych rozwigzan
w wielowymiarowej analizie unfolding jest mozliwe przez modyfikacje funkcji dopasowania. W konstrukcji
funkcji STRESS wykorzystano wspétczynnik zmiennosci jako diagnostyke stuzaca identyfikacji rozwigzan
o rownych odlegtosciach miedzy punktami. Na koniec dokonano analizy empirycznych danych za pomoca
metody PREFSCAL w celu wskazania korzysci ze stosowania zmodyfikowanej funkcji dopasowania.

Ewa Witek (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Problem doboru zmiennych w podejsciu mode-
lowym w analizie skupien

Dobér zmiennych w podejsciu modelowym dokonywany jest zazwyczaj w sposéb intuicyjny lub za
pomocy strategii zachtannej. Selekcja zmiennych za pomocg strategii zachtannej w podej$ciu modelowym
polega na tym, ze w kazdym kroku ,szuka si¢” zmiennej, ktéra w najwigkszym stopniu poprawia jakos$¢
klasyfikacji, mierzong za pomoca kryterium informacyjnego BIC. W rezultacie wybierany jest model o naj-
lepszych wlasnosciach i optymalnej liczbie klas (kazde 2 konkurujace modele postrzegane sg jako 2 zbiory
zmiennych). Wyniki wstepnej selekcji zostaly poréwnane z heurystyczng metoda HINoV.

Iwona Kasprzyk (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Problem wyboru liczby klas w analizie
klas ukrytych

Analiza klas ukrytych jest jedng z wielowymiarowych technik analizy tablic kontyngencji. Pozwala
ona na analize danych dyskretnych. Metoda ta zostata wprowadzona przez Lazarsfelda [1968]. W artykule
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zostaly przedstawione badania symulacyjne okreslajace poprawnos$¢ wyboru liczby klas ze wzgledu na
zalozong liczebno$¢ proby, wielkosé klas, liczbe zmiennych. Do oceny poprawno$ci wyboru modelu zostaly
zastosowane wybrane kryteria wyboru liczby klas.

Andrzej Dudek (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Konstrukcja macierzy Burta dla obiektéw
symbolicznych

Jednym z najwazniejszych narzedzi wielowymiarowej analizy korespondencji jest macierz Burta.
Sposéb jej konstruowania dla danych kategorialnych jest dobrze znany i opisany w literaturze przedmiotu.
W artykule zaproponowano rozszerzenie metod analizy korespondencji na dane reprezentowane w postaci
obiektow symbolicznych (Billard, Diday 2006). Odwotlujac si¢ do zaproponowanego w pracy (Greenacre
1984) kodowania rozmytego zaproponowano utworzenia macierzy znacznikéw i macierzy Burta dla danych
reprezentowanych przez przedzialy liczbowe, listy kategorii, listy kategorii z wagami.

Matgorzata Gliwa (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Metoda piramid w klasyfikacji obiektéw
symbolicznych

Celem artykutu bylo przedstawienie wtasno$ci metody piramid wykorzystywanej do klasyfikacji obiek-
téw symbolicznych. Wlasnosci metody piramid poréwnane zostaly z wlasnosciami hierarchicznych metod
aglomeracyjnych. Przedstawiony réowniez zostal przykltad zastosowania algorytmu metody do klasyfikacji
obiektow symbolicznych z rzeczywistego zbioru danych. Obliczenia zostaly wykonane za pomocg programu
SODAS oraz R.

Anna Gtadysz (Politechnika Rzeszowska), Wybrane algorytmy grupowania danych w kolekcji doku-
mentow tekstowych

Zasadniczym celem referatu jest zaprezentowanie probleméw zwigzanych z grupowaniem danych w ko-
lekcji dokumentéw tekstowych. Przedstawiono przeglad i klasyfikacje algorytméw grupowania dokumentéw
tekstowych. Metody grupowania zebrane zostaly w kilka kategorii uzaleznionych od ogélnego mechanizmu
dziatania: metody plaskie, hierarchiczne, grafowe i inne. Dla stworzonej hierarchii grup dokumentéw teksto-
wych, z kazdej grupy nalezy wydoby¢ stowa kluczowe. W tym celu wykorzystane zostaly metody stosowane
na gruncie eksploracyjnej analizy dokumentéw tekstowych (text mining).

Justyna Wilk (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Segmentacja internautéw z wykorzystaniem
danych symbolicznych i metod klasyfikacji

Celem artykutu jest propozycja procedury segmentacji internautéw na podstawie danych symbolicz-
nych z wykorzystaniem metod klasyfikacji. W czgsci pierwszej omowiono specyfike danych symbolicznych
wraz ze wskazaniem ich Zrédel w badaniach segmentacyjnych. Ponadto zarysowano systematyke metod
klasyfikacji danych symbolicznych. Cze$¢ druga zawiera wyniki segmentacji internautéw na podstawie
danych symbolicznych, pochodzacych z badania ankietowego. W procedurze segmentacji wykorzystano
podejscie hybrydowe. Internautéw podzielono na osoby nie kupujace w Internecie oraz tzw. ,e-konsumentéw”.
W dalszej czesci skupiono si¢ na e-konsumentach. Zaproponowano procedure klasyfikacji obiektéw symbo-
licznych. W wyniku analizy skupien odkryto trzy segmenty o zréznicowanych preferencjach: ,0dkrywcy”,
,Posrednicy” i ,Sceptycy”.

Iwona Bak, Katarzyna Wawrzyniak (Akademia Rolnicza w Szczecinie), Zastosowanie analizy
korespondencji w badaniach zwiqzanych z motywami wyboru rodzajow wyjazdéw turystycznych przez emerytéw
i rencistow w 2005 roku

W artykule podjeto prébe odpowiedzi na pytanie, jakie czynniki mialy istotny wplyw na podjeta przez
emerytoéw i rencistéw decyzje dotyczaca wyboru rodzaju wyjazdu turystycznego. Badanie przeprowadzono
w oparciu o wyniki badania reprezentacyjnego indywidualnych wyjazdéw zrealizowanych przez emerytow
i rencistow w 2005 roku. Jako narzedzie badawcze wykorzystano wielowymiarowa analiz¢ koresponden-
cji. Wyniki uzyskanych badan przedstawiono w przestrzeni tréjwymiarowej. Ze wzgledu na duza liczbe
wariantéw analizowanych zmiennych zastosowano metode Warda, ktéra umozliwita wyznaczenie powigzan
pomiedzy wariantami zmiennych.
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Elzbieta Antczak, Karolina Lewandowska-Gwarda (Uniwersytet £.6dzki), Zastosowanie metod
eksploracyjnej analizy danych przestrzennych w badaniach spoteczno-ekonomicznych dla Polski

Celem opracowania jest prezentacja wybranych metod Eksploracyjnej Analizy Danych Przestrzennych
ESDA (Exploratory Spatial Data Analysis), ktéra jest zbiorem technik statystycznych wykorzystywanych do
charakterystyki obserwacji wykazujacych zaleznosci przestrzenne. W artykule oméwione zostaly podstawowe
statystyki lokalnej i globalnej autokorelacji przestrzennej zmiennych. Zaprezentowane zostaly przyktady
zastosowania ESDA w analizie wskaznika $miertelnosci ludzi z powodu choréb uktadu krazenia w Polsce,
na poziomie powiatéw w 2006 roku.

Elzbieta Antczak, Agata Zoéltaszek (Uniwersytet Lodzki), Mierniki koncentracji przestrzennej
w analizie aktywnosci ekonomicznej ludnosci w Polsce

Celem artykutu jest prezentacja i zastosowanie wybranych miar koncentracji przestrzennej, m.in: wspoét-
czynnika lokalizacji, przestrzennego wspotczynnika Giniego, Hirschmana — Herfindahla, Thiela do badania
nier6wnosci i koncentracji zatrudnienia w sekcjach PKD w przekroju wojewddztw oraz analiza por6wnawcza
uzyskanych wynikéw. Badanie przeprowadzono w oparciu o dane kwartalne w latach 2005-2008. Analiza
aktywnos$ci ekonomicznej ludnosci w badanym zakresie umozliwi réwniez zbadanie i ocene¢ przestrzennej
koncentracji zjawiska z uwzglednieniem jego heterogenicznosci oraz jego zmian w czasie.

Artur Mikulec (Uniwersytet £odzki), Wybrane metody klasyfikacji dla duzych baz danych w analizie
starzenia sig demograficznego ludnosci w krajach UE i EFTA

W referacie oméwione zostaly wybrane podzialowe metody analizy skupien — algorytm PAM (Partitioning
Around Medoids) — Kaufman, Rousseeuw oraz metody analizy skupien dla duzych baz danych, algorytm
CLARA (Clustering LARge Applications) Kaufman, Rousseeuw i algorytm CLARANS (Clustering LARge
Applications based on RANndomised Search) — Ng, Han. Algorytmy PAM i CLARA zastosowano do analizy
starzenia si¢ demograficznego ludno$ci w krajach UE i EFTA. Do obliczen wykorzystano dane statystyczne
o liczbie ludnos$ci wedlug wieku na poziomie NTS-2 dla krajéw UE i EFTA. Uzyskane wyniki poréwnano
z wynikami grupowania algorytmem k-$rednich (Hartigana-Wonga).

Jerzy Korzeniewski (Uniwersytet £.6dzki), Badanie efektywnosci wybranych metod grupowania danych
na zhiorach danych ze swiata realnego

W swojej publikacji [Guha i inni, 1998] autorzy algorytmu CURE zaproponowali algorytm, ktéry prze-
wyzsza wszystkie dotychczas znane algorytmy grupowania danych pod wzgledem szybkosci pracy, wrazliwosci
na stopien rozmycia skupien i zdolnosci wykrywania skupien o ksztalcie niekoniecznie normalnym. Algorytm
zostal poréwnany z takimi metodami jak CLARA, CLARANS i BIRCH. Poréwnanie zostato przeprowadzone
na kilku sztucznie wygenerowanych zbiorach danych z dwuwymiarowej przestrzeni euklidesowej. Podobnie
[Karypis i inni, 2000], zaproponowali algorytm CHAMELEON, ktéry okazatl sie doskonaly na sztucznych
zbiorach danych z przestrzeni dwuwymiarowej. Wydaje si¢, ze warto byloby zbadac efektywno$é wyzej
wymienionych nowych metod tj. CURE i CHAMELEON na zbiorach danych ze $§wiata realnego. Niniejsza
praca ma by¢ probg takiego badania.

Mariusz Kubus (Politechnika Opolska), Poréwnanie indukcji regut z wybranymi metodami dyskryminacji

Indukcja regul miesci sie¢ w nurcie nieparametrycznych metod dyskryminacji o charakterze adaptacyjnym.
Podobnie jak w drzewach klasyfikacyjnych metod¢ mozna stosowa¢ dla zmiennych niemetrycznych oraz danych
niekompletnych. Metoda jest takze odporna na obserwacje oddalone. Model ma postaé¢ zbioru regut ,jesli-to”,
gdzie warunki sg koniunkcjami warto$ci cech, przez co jest wygodny w interpretacji. Reguly nie musza mie¢
graficznego przedstawienia w postaci drzewa i moga prowadzi¢ do klasyfikacji nierozlacznej. Celem arty-
kulu jest poréwnanie bledéw klasyfikacji w indukcji regut i wybranych metodach dyskryminacji. Obliczenia
wykonano na ponad dwudziestu zbiorach danych rzeczywistych z repozytorium Uniwersytetu Kalifornijskiego.
W badaniach wykorzystano algorytm RIPPER, uwazany za jeden z najskuteczniejszych w indukcji regut.

Aneta Rybicka, Tomasz Bartlomowicz (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Zagadnienie
poziomu agregacji danych w metodach wyboréw dyskretnych

Metody wyboréw dyskretnych charakteryzuja sie bardzo istotnym ograniczeniem — estymacja uzytecz-
nosci czastkowych przeprowadzana jest zazwyczaj na poziomie zagregowanym. Co za tym idzie, modele
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wyboréw dyskretnych zakladajag homogeniczng strukture preferencji. Jednakze zastosowanie niektorych
modeli pozwala na estymacje na poziomie segmentowym badZ tez indywidualnym. W artykule przedsta-
wiono zagadnienie agregacji danych na poziomie segmentowym (z wykorzystaniem modeli klas ukrytych)
i indywidualnym (z wykorzystaniem modeli hierarchicznych Bayesa) oraz oprogramowanie komputerowe
wykorzystywane w badaniach z wykorzystaniem zaprezentowanych modeli.

Jacek Batég (Uniwersytet Szczecinski), Wykorzystanie analizy dyskryminacyjnej z autokorelacje prze-
strzenng do klasyfikacji obiektow

W pracy zaprezentowana zostatla modyfikacja klasycznej analizy dyskryminacyjnej polegajaca na
uwzglednieniu w procesie klasyfikacji zjawiska autokorelacji przestrzennej. W tym celu wprowadzana jest
macierz wag przestrzennych, ktérej elementy okreslaja bezposrednio niemierzalne powiazania przestrzenne
istniejgce miedzy dyskryminowanymi obiektami. PodejScie to jest rozwigzaniem alternatywnym w stosunku
do dotychczasowych propozycji opartych na korygowaniu prawdopodobienstw a priori lub a posteriori.
Empiryczna weryfikacja proponowanej metody wskazuje na znaczaca poprawg trafnosci klasyfikacji w przy-
padku stosowania ,przestrzennej” analizy dyskryminacyjnej.

Daniel Papla (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Struktura zaleznosci a miary ryzyka na
przyktadzie indeksow gietd swiatowych i GPW w Warszawie

Hipoteza badawcza artykutu brzmi nastepujaco: zle wyspecyfikowany model zalezno$ci migedzy sktadni-
kami portfela aktywéw finansowych moze doprowadzi¢ do bledéw w ocenie ryzyka tego portfela mierzonego
za pomocg takich miar, jak warto$¢ narazona na ryzyko (VaR) i warunkowa warto$¢ narazona na ryzyko
(CVaR). W przypadku badan zawartych w tym artykule w celu weryfikacji hipotezy badawczej wykorzystano
jako modele struktury zaleznosci kilka funkcji powigzan. Wybdr najlepiej dopasowanej funkcji powiazan
dokonano za pomocg testu Andersona-Darlinga i testu entropii (wykorzystujac empiryczng funkcje powigzan).
Weryfikacje hipotezy badawczej dokonano za pomocg symulacji Monte Carlo warto$ci zagrozonej (VaR)
wykorzystujaca wspolczynniki funkcji powigzan wyestymowane dla par indekséw.

Joanna Landmesser (Szkota Gléwna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie), Zastosowanie funkcji
kopula do modelowania wielowymiarowych czaséw trwania

Funkcje kopula sg uzytecznym narzedziem pomocnym w modelowaniu rozktadow tgcznych, gdy znane sg
rozktady brzegowe; w szczegolnosci w wypadkach, gdy rozkltady brzegowe nie sa normalne. Celem artykutu jest
wykorzystanie funkcji kopula w kontekscie wielowymiarowych rozktadéw czaséw trwania tak, aby méc mode-
lowa¢ wielowymiarowe funkcje przezycia. Konstruujgc empiryczny przyktad, w oparciu o dane z Niemieckiego
Panelu Socjo-Ekonomicznego GSOEP, modelujemy strukture zaleznosci pomiedzy czasami trwania. Rozktady
brzegowe sa estymowane za pomocg standardowych jednowymiarowych modeli przezycia, natomiast para-
metr okreslajgcy site zalezno$ci czaséw trwania jest szacowany w drugim etapie procedury sekwencyjnej.

Grazyna Dehnel (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Demografia mikroprzedsigbiorstw z uwzgled-
nieniem podziatu terytorialnego NUTS2

Zapotrzebowanie na informacje z zakresu demografii przedsi¢biorstw na przestrzeni ostatnich lat
znacznie wzrosto. Zaré6wno powstawanie jak i likwidacja podmiotéw gospodarczych moze charakteryzowaé
mozliwosci przystosowania si¢ rynku do zachodzgcych zmian. Niestety Polska nalezy do krajow, w ktérych
informacje z zakresu demografii przedsigbiorstw sg niewielkie z powodu braku odpowiednich danych doty-
czacych podmiotéw gospodarczych. Jedyna publikacja z zakresu demografii przedsiebiorstw, ktérej podstawe
stanowig wyniki badania panelowego malych przedsiebiorstw, zawiera informacje dotyczace wskaznika
przezycie tylko w przekroju sekcji PKD. Stad tez celem niniejszego referatu jest préba rozszacowania
podstawowych wskaznikéw z zakresu demografii przedsigbiorstw, takich jak stopa wejscia i wyjscia czy
wskaznik przezycia przedsiebiorstw w przekroju sekcji PKD z uwzglednieniem podzialu na wojewddztwa.

Pawel Ulman (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Analiza przyczyn i czasu pozostawania na
bezrobociu

W pracy przedstawiono wyniki analizy problemu bezrobocia w Polsce w kontekscie faktu bycia bezro-
botnym oraz w kontekscie czasu pozostawania na bezrobociu. W celu identyfikacji czynnikéw wplywajacych
na prawdopodobienistwo doswiadczenia bezrobocia zastosowano model logitowy, natomiast w analizie czasu
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trwania bezrobocia — model hazardu proporcjonalnego Coxa. Dane statystyczne zostaly zaczerpnigte z bazy
danych przygotowanych na potrzeby cyklu badawczego Diagnoza spoleczna i dotycza przede wszystkim
2007 r. Uzyskane wyniki wskazujg na uniwersalno$¢ pewnych charakterystyk oséb determinujgcych ich
sytuacj¢ na rynku pracy, jednak oddzialywanie tych czynnikéw niekoniecznie musi by¢ jednakowe w obydwu
obszarach przeprowadzonej analizy.

Krzysztof Szwarc (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Klasyfikacja rejonéw Poznania ze wzgledu
na stopien dotkliwosci ubéstwa gospodarstw domowych

Celem artykutu jest wskazanie tych rejonéw Poznania, w ktorych wystepuje najwicksze natezenie
ubostwa. Miarg nate¢zenia ubdstwa jest wskaznik jego glebokosci. Informuje on, jak ,daleko”, $rednio rzecz
biorac, znajdujg sie jednostki ubogie od linii ubéstwa. Wyrazony w procentach informuje, jaka minimalng
kwote w stosunku do wartosci linii ubdstwa musiataby otrzymac kazda jednostka znajdujaca si¢ w sferze
ubostwa, aby te sfere opus$cié¢. Poznan, uchwalami Rady Miasta, zostal podzielony na 65 tzw. jednostek
pomocniczych. Dla kazdego rejonu obliczono wskaznik gleboko$ci ubdstwa. Nastepnie, wykorzystujac analize
skupien, dokonano klasyfikacji jednostek ze wzgledu na podobienstwo dotkliwosci zjawiska.

Katarzyna Debkowska (Wyzsza Szkota Finanséw i Zarzadzania w Biatymstoku), Wielowymiarowa
analiza konkurencyjnosci przedsigbiorstw branZy przetworstwa tworzyw sztucznych

Celem artykutu jest dokonanie analizy poréwnawczej konkurencyjnosci przedsigbiorstw reprezentujacych
branz¢ przetwdérstwa tworzyw sztucznych. Z uwagi na wielokryterialny charakter badan zostaly wykorzy-
stane metody wielowymiarowej analizy poréwnawczej, takie jak analiza skupien czy drzewa klasyfikacyjne.
Analiza zostala oparta na odpowiednio dobranych wskaznikach efektywno$ci ekonomicznej dotyczacych
najwazniejszych obszaréw dzialalnosci przedsiebiorstw. Zrédlem informacji do oceny konkurencyjnosci byty
wyniki finansowe firm publikowane w Monitorze Polskim B, ktére postuzyly do utworzenia bazy danych
przedsiebiorstw i ich wskaznikéw ekonomiczno-finansowych.

Aleksandra Szlachcinska (Oddziat Kliniczny Chirurgii Klatki Piersiowej i Rehabilitacji Oddechowe;j
WSS im. M. Kopernika w todzi), Anna Witaszczyk, Malgorzata Misztal (Uniwersytet Lodzki),
Zastosowanie drzew klasyfikacyjnych do identyfikacji rodzaju zmian u pacjentéw z pojedynczym cieniem okrq-
glym pluca

Analizie poddano informacje dotyczace 50 pacjentéw leczonych operacyjnie z powodu pojedynczego
cienia okraglego ptuca uwidocznionego w badaniu tomograficznym klatki piersiowej. Kazdy pacjent jest
opisany zestawem cech przedoperacyjnych uzyskanych z badan laboratoryjnych oraz analizy zdje¢ tomo-
graficznych. Na podstawie badania histopatologicznego fragmentu zmiany pobranego podczas operacji
okreslony jest rodzaj zmiany (fagodny lub zlosliwy). Celem prowadzonych analiz jest identyfikacja czyn-
nikéw, na podstawie ktérych mozna sadzi¢, jeszcze przed badaniem histopatologicznym, ze zmiana jest
nowotworem zlo$§liwym. W analizie wykorzystano modele regresji logistycznej, drzewa klasyfikacyjne oraz
drzewa regresji logistycznej.

Radostaw Pietrzyk (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroclawiu), Szacowanie ryzyka ekstremalnego
na rynku energii w Polsce

Rozwoj rynkéw energii elektrycznej na $wiecie sktania do poszukiwania modeli matematycznych opi-
sujacych te rynki. Specyfika rynkéw powoduje, ze istnieje duza trudno$¢ w adaptacji modeli stosowanych
na rynkach towarowych i finansowych. Jedna z mozliwosci jest zastosowanie teorii wartosci ekstremalnych
(Extreme Value Theory — EVT) i kwantylowych miar ryzyka. Rynek energii elektrycznej w Polsce znajduje sie
w fazie rozwoju i istnieje potrzeba tworzenia naukowych metod jego analizy. Niniejszy artykul rozszerza
dotychczasowe badania prowadzone na polskim rynku o nowe metody i narzedzia.

Aleksandra Witkowska, Marek Witkowski (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Préba wyko-
rzystania funkcji dyskryminacyjnej do badania poziomu atrakcyjnosci turystycznej w przekroju lokalnym

W pracy podjeto prébe wykorzystania funkcji dyskryminacyjnej do pomiaru i oceny atrakcyjnosci
turystycznej w przekroju lokalnym. Atrakcyjno$¢ turystyczna jest bowiem zjawiskiem wysoce zlozonym,
a ponadto na tym polu funkcja dyskryminacyjna nie byla dotychczas stosowana. Wyniki przeprowadzonego
badania empirycznego okazaly si¢ na tyle zachecajace, ze dajg asumpt do stwierdzenia, iz funkcja dyskry-
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minacyjna moze by¢ uzytecznym narzedziem do pomiaru i oceny atrakcyjnoSci turystycznej na poziomie
gmin czy powiatow.

Maria Wierzbinska, Agata Sur6wka (Politechnika Rzeszowska), Klasyfikacja spdtek gietdowych
z Polski Wschodniej ze wzgledu na ryzyko inwestowania

Celem artykutu jest klasyfikacja spétek gietdowych z Polski Wschodniej ze wzgledu na ryzyko inwesto-
wania. Ryzyko jest kategorig zlozong i wielowymiarowa, ktorg okreslono za pomoca odpowiednio dobranych
wskaznikéw. Dobér wskaznikéw zostal dokonany za pomocg dwéch kryteriéw tj. merytorycznego i staty-
stycznego. Grupowanie zostato przeprowadzone za pomocg metody J. Czekanowskiego. Okresem badawczym
sg lata 2000-2008. Dla 2008 roku opracowano prognozy dla wskaznikéw, za pomocg ktérych podjeto prébe
analizy badanych spétek ze wzgledu na ryzyko. W wyniku klasyfikacji wyodrebniono cztery grupy spotek
gietdowych, ktére dziatajg w warunkach ryzyka. Otrzymane wyniki mogg stanowi¢ zrodlo informacji dla
inwestor6w podejmujacych decyzje w zakresie inwestowania.

Maria Jadamus-Hacura, Andrzej Hacura (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Wykorzystanie
metod wielowymiarowej analizy danych spektralnych do identyfikacji i klasyfikacji polskich miodéw

Metoda fourierowskiej spektroskopii w podczerwieni z technika pomiaru ostabionego i catkowicie
odbitego promieniowania od probki wraz z analizg wielowymiarowg widm zostata uzyta do identyfikacji
i klasyfikacji wybranych miodéw polskich. Metoda ta jest szybka, dokladna i powtarzalna. Dla 50 prébek
miodéw wielokwiatowych i odmianowych pochodzacych z réznych kwiatéw otrzymano precyzyjne widma
absorpcji podczerwieni, ktére zanalizowano metodami gtéwnych sktadowych (PCA) i analizy dyskryminacyjne;.

Elzbieta Sojka (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), Analiza taksonomiczna powiatéw wojewédz-
twa $lgskiego z uwzglednieniem rozwoju demograficznego i gospodarczego

W artykule przeprowadzono taksonomiczng analize powiatow wojewddztwa $laskiego ze wzgledu na
poziom rozwoju demograficznego i gospodarczego wykorzystujac agregatowy wskaznik rozwoju. Zbadano
rowniez dynamike obliczonych wskaznikéw w latach 2000-2006. Wyniki analizy wskazuja, ze nie wystepuje
wyrazna zgodno$¢ pomigdzy rozwojem gospodarczym i demograficznym powiatow wojewddztwa Slaskiego.

Beata Jackowska, Ewa Wycinka (Uniwersytet Gdanski), Modelowanie ryzyka skreslenia ze studiow
na przykladzie studentéw trybu niestacjonarnego

W oparciu o obserwacje kohorty studentéw Wydzialu Zarzadzania UG naboru na rok akademicki
2004/2005, podjeta zostata proba wyodrebnienia czynnikéw wptywajacych na ryzyko przerwania studiow.
Zbudowane zostaly modele logitowe i probitowe prawdopodobienstw skreslenia studentéw na kolejnych
semestrach. Przy konstrukcji modeli postuzono si¢ testem chi-kwadrat oraz kryterium informacyjnym Akaike.
Do oceny modeli wykorzystano miary typu R? oraz miary trafnoéci prognoz (oparte na ROC). Ze wzgledu
na obecno$¢ obserwacji cenzurowanych do oceny ryzyka odej$é studentéw z kohorty wykorzystano réwniez
estymator aktuarialny.

Dorota Witkowska, Mariola Chrzanowska (Szkota Gtéwna Gospodarstwa Wiejskiego), Wybrane
metody klasyfikacji kredytobiorcéw: sztuczne sieci neuronowe

Celem pracy jest ocena jakosci klasyfikacji klientéw banku uzyskana za pomocg sztucznych sieci
neuronowych: perceptronu wielowarstwowego oraz sieci RBF (radial basis function). Wybér metod nie
jest przypadkowy. Tematem zastosowania SSN w bankowosci zajmowalo si¢ od dawna wielu autoréw (np.
M.D. Odom i R. Sharda [1990], K.Y. Tam, M. Kiang [1990]). Badaniem objeto 2576 0sdb, ktére zaciggnely
pozyczke hipoteczna, przy czym 419 kredytobiorcéw nie sptaca kredytu w terminie. W badaniu wykorzystane
zostang rézne zestawy zmiennych diagnostycznych. Ocena jako$ci klasyfikacji zostanie przeprowadzona
na podstawie btedow klasyfikacji. Efektywnos$¢ sieci neuronowych zostanie poréwnana z wynikami wczes-
niejszych badan, prowadzonych za pomoca zagregowanych drzew klasyfikacyjnych, bowiem trenowanie
sztucznych sieci neuronowych polega — podobnie jak w przypadku modeli zagregowanych — na wielokrotnej
prezentacji elementéw zbioru uczacego.
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Mirostaw Krzysko, Michat Skorzybut (Uniwersytet im. Adama Mickiewicza w Poznaniu),
Klasyfikacja obiektow charakteryzowanych wielowymiarowymi powtarzanymi pomiarami

Wezmy pod uwage zagadnienie klasyfikacji, w ktérym obiekty podlegajace klasyfikacji charakteryzowane
sg p réznymi cechami mierzonymi w 7 momentach czasowych. Obiekt podlegajacy klasyfikacji charaktery-
zowany jest zatem wektorem p7-wymiarowym. W przypadku malolicznych préb uczacych nie jest w tym
przypadku mozliwe stosowanie klasycznych metod analizy dyskryminacyjnej. Pewnym rozwigzaniem jest
przedstawienie macierzy kowariancyjnej Q w postaci iloczynu kroneckerowskiego dwéch symetrycznych,
dodatnio okreslonych macierzy Vi X (Kolio i von Rosen, 2005): Q = V® X. Macierz V rozmiaru T X T jest
macierzg korelacji miedzy T powtarzanymi pomiarami ustalonej cechy, natomiast macierz X rozmiaru p X p
jest macierzg kowariancji p cech w ustalonym momencie czasowym. Przy zalozeniu normalnosci rozktadu
wektora pomiaréw charakteryzujacych klasyfikowane obiekty rozwazane beda 4 modele klasyfikacyjne zwia-
zane ze strukturg macierzy V oraz dowolng macierza X. Jeden z rozwazanych przypadkéw zostal weze$niej
opisany w pracy Roya i Khattreego (2005).

Matgorzata Luniewska (Uniwersytet Szczecinski), Analiza i ocena potencjatu spoteczno-gospodarczego
wojewddztwa Zachodniopomorskiego

Zasadniczym celem artykulu jest wykorzystanie metod wielowymiarowej analizy poréwnawczej w za-
kresie analizy i oceny potencjatu spoteczno-gospodarczego wojewddztwa Zachodniopomorskiego. Powiaty
wchodzace w sktad wojewddztwa Zachodniopomorskiego stanowi¢ bedg w tym zakresie obiekty badane. Dla
obiektywnej oceny badanego problemu zostanie przeprowadzony dobdr i wybér zmiennych diagnostycznych
z wykorzystaniem analizy czynnikowej. Zmienne te stang si¢ podstawg budowy miernikéw syntetycznych.
umozliwiajacych okreslenie poziomu rozwoju badanych obiektéw, przez pryzmat ktérych zostanie dokonana
analiza i ocena potencjalu wojewo6dztwa Zachodniopomorskiego. Ponadto zastosowanie beda mie¢ réwniez
metody umozliwiajace okreslenie podobienstw miedzy powiatami, np. metoda k-Srednich. Zastosowanie
metod grupowania moze by¢ pomocne w wykrywaniu czynnikéw charakterystycznych dla powiatéw. Analiza
dotyczy lat 2005-2007.

Krzysztof Piontek (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Zastosowanie wielowymiarowych modeli
GARCH do szacowania wspdlczynnika zabezpieczenia dla kontraktow futures na WIG20

W okresie zawirowan na rynkach finansowych wzrasta zainteresowanie koncepcjg zarzadzania ryzy-
kiem rynkowym za pomoca kontraktéw futures zaréwno wsréd praktykow, jak i teoretykéw rynku finanso-
wego. W przypadku rynku polskiego nie bez znaczenia pozostaje rowniez fakt, iz kontrakt futures na indeks
WIG20 jest wlasciwie jedynym plynnym instrumentem pochodnym. Celem pracy w warstwie teoretycznej
jest poréwnanie wilasciwosci oraz ocena trudnosci praktycznego wykorzystania modeli zawierajacych si¢
w ogbélnym modelu VECH, ktére to modele moga postuzy¢ wprost do szacowania wspélczynnika zabez-
pieczenia. Poréwnane zostang: modele diagonalne DVECH (pelne i skalarne), modele klasy BEKK (pelne,
diagonalne i skalarne), wygladzania wykladniczego EWMA (metodologia RiskMetrics) oraz najprostszy
model ze stalymi warto$ciami elementéw macierzy kowariancji (podejscie klasyczne). Wszystkie te modele
zawierajg si¢ w og6lnej postaci modelu VECH-GARCH. W badaniach empirycznych wykorzystany zostanie
najpopularniejszy instrumentem pochodny na rynku polskim - kontrakt futures na WIG20, a portfelem
zabezpieczanym bedzie portfel odwzorowujacy indeks WIG20 oraz wybrane portfele odbiegajace skladem
od indeksu WIG20.

Waldemar Tarczynski (Uniwersytet Szczecinski), Metodologia powiqzania wskaznikéw i miernikéw
budzetu zadaniowego z zagregowanymi miernikami SRK i KPR

Istota budzetowania zadaniowego opiera si¢ na odej$ciu od klasycznego rozumienia sposobéw sporza-
dzania budzetu panstwa. W koncepcji tej wydatki staja si¢ instrumentem polityki spoleczno-gospodarczej
w zintegrowanej Unii Europejskiej. Zamiast instytucji majgcych swoje wlasne instytucjonalne cele podsta-
wowym kryterium podziatu $rodkéw staja si¢ zadania, ktére musza byé wypelnione przez panstwo. Cele
i zadania stawiane w budzecie zadaniowym sg pochodng dokumentéw programowych kraju, jak Strategia
Rozwoju Kraju (SRK) i Krajowy Program Reform (KPR). Celem badania jest opracowanie zwartej metodo-
logii powigzania wskaznikéw i miernikoéw budzetu zadaniowego z zagregowanymi miernikami SRK i KPR.
W proponowanej procedurze zastosowano metody wielowymiarowej analizy poréwnawczej i modele ekonome-
tryczne. Zaproponowana procedura pozwala przy pomocy narzedzi statystycznych na powigzanie miernikow
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i wskaznikow SRK z miernikami i wskaznikami budzetu zadaniowego. Pelne wykorzystanie procedury jest
mozliwe przy posiadaniu informacji o wskaznikach i miernikach dla co najmniej 7 lat.

Marcin Owczarczuk (Szkola Gtowna Handlowa), Nowa metoda analizy dyskryminacyjnej dla danych
o malej liczbie obserwacji i duzej liczbie cech

Zadanie analizy dyskryminacyjnej dla danych o duzej liczbie cech i matej liczbie obserwacji jest bardzo
specyficzne. Popularne metody, ktére dajg dobre wyniki w przypadku danych o duzej liczbie obserwacji,
takie jak regresja logistyczna czy metoda SVM, czgsto okazujg si¢ by¢ nieskuteczne. Nie mozna uzyskaé
oszacowan dla regresji logistycznej, gdy obserwacji jest mniej niz zmiennych. Z kolei SVM dostarczaja,
z powodu liniowej separowalno$ci danych, reguly dyskryminacyjnej, ktéra doskonale rozdziela zbiér uczacy,
ale generuje niska jako$¢ prognozy na zbiorze testowym. W referacie zostanie zaprezentowany algorytm
dobrze radzacy sobie z tego typu danymi. Jego idea opiera si¢ na odpowiednim wyborze pary obserwa-
cji-reprezentantéw pochodzacych z réznych klas, a nastgpnie na znalezieniu ptaszczyzny dyskryminujacej
ortogonalnie t¢ parg. Okazuje sig, ze dzigki odpowiedniemu wyborowi tej pary, uzyskujemy regute dyskrymi-
nujaca dajgca niewielki btad klasyfikacji. Ponadto, ztozono$¢ obliczeniowa tego algorytmu jest bardzo niska
i praktycznie nie zalezy od liczby cech, natomiast silnie zalezy od liczby obserwacji. W referacie zostanie
réwniez poréwnana skuteczno$¢ wyzej opisanego podejscia ze skuteczno$ciag metody k najblizszych sasiadow
i diagonalnej liniowej analizy dyskryminacyjnej dla kilku zbioréw danych genetycznych.

Matgorzata Machowska-Szewczyk, Joanna Bana$ (Politechnika Szczeciriska), Badanie poziomu
zadowolenia 7z Zycia w okresie emerytalnym pacjentéw poradni geriatrycznych

Na podstawie ankiet wypetnianych przez pacjentéw poradni geriatrycznych przeprowadzono badanie
poziomu zadowolenia z zycia w okresie emerytalnym oraz ocen¢ wplywu cech réznicujacych na ten poziom.
Do okreslenia stanu zadowolenia z zycia w okresie ,zlotej jesieni” przyjeto miedzy innymi nastepujace
zmienne: wyksztalcenie, pteé, forma zatrudnienia przed uzyskaniem renty lub emerytury, zrédto dochodéw,
posiadane $rodki finansowe, oceng wlasnego stanu zdrowia, aktywno$¢ towarzyska, komunikatywnosé oraz
wiar¢ w Boga. W drugiej grupie znalazly si¢ zmienne, ktére charakteryzuja stan emocjonalny i duchowy
badanej osoby oraz jej oceng i odbior $wiata zewngtrznego. Dla otrzymanej klasyfikacji przeprowadzono
analize zaleznosci, aby wyloni¢ czynniki, ktére moga wywolywaé depresje os6b w wieku emerytalnym.

Aleksandra Wojcicka (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Wplyw metody estymacji premii za
ryzyko rynkowe na wysokos¢ ryzyka kredytowego

Wzrost poziomu ryzyka kredytowego na rynkach finansowych, obserwowany w ostatnich latach sprawia,
ze coraz liczniejsze sg proby tworzenia i ulepszania modeli oceny ryzyka kredytowego. W wielu modelach
pojawia si¢ parametr, ktéry wielokrotnie jest traktowany marginalnie lub calkowicie pomijany - parametr
w ($rednia stopa zwrotu z aktywéw). Unikanie szacowania tego parametru jest zrozumiale ze wzgledu na
pracochtonno$é¢ i dodatkowy element niepewnos$ci. Weze$niejsze badania wykazaly, iz jest to calkowicie
nieuzasadnione, gdyz warto$¢ pu wplywa zasadniczo na poziom oszacowanego prawdopodobienstwa niewy-
ptacalnosci (probability of default — PD). Celem artykutu jest przedstawienie oraz oméwienie wptywu jaki
w nowych modelach oceny ryzyka kredytowego ma wybér metody oszacowania premii za ryzyko rynkowe
na poziom ryzyka kredytowego. Poréwnanie wartoéci PD szacowanych na podstawie modelu MKMV zapre-
zentuje w jakim stopniu model ten jest wrazliwy na wybdér metody estymacji premii za ryzyko rynkowe.

Na zakonczenie pierwszego dnia Konferencji odbyto si¢ posiedzenie Sekeji Klasyfikacji i Analizy Danych
Polskiego Towarzystwa Statystycznego, ktéremu przewodniczyt prof. dr hab. Krzysztof Jajuga. Na poczatek
ustalono plan przebiegu zebrania obejmujacy nast¢pujace punkty: sprawozdanie z dziatalnosci Sekcji, infor-
macje dotyczace konferencji zagranicznych, wybory nowej Rady SKAD oraz kwestia wyboru organizatora
przysztorocznej konferencji SKAD.

Sprawozdanie z dzialalno$ci Sekcji przedstawit sekretarz prof. AE dr hab. Eugeniusz Gatnar. Na
poczatku poinformowatl zebranych, ze SKAD ma juz 202 czlonkéw. SKAD jest trzecim pod wzgledem
liczby zrzeszonych os6b, cztonkiem IFCS. W nastepnej czeSci poswigconej dziatalno$ci miedzynarodowej
Sekcji, prof. E. Gatnar przedstawil raport z XXXII konferencji GfKIl zorganizowanej przez Niemieckie
Towarzystwo Statystyczne w dniach 16-18 lipca 2008 r. w Hamburgu. W konferencji wzieto udziat 8 cztonkéw
SKAD, ktorzy wyglosili 6 referatow. Przedstawiciele Sekcji reprezentowali nas réwniez na XVIII konferen-
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cji COMPSTAT 2008, ktéra odbyla si¢ w Porto od 24 do 29 sierpnia. Czlonkowie SKAD wyglosili na tej
konferencji 2 referaty. Prof. AE dr hab. E. Gatnar poinformowatl réwniez uczestnikéw zebrania, iz Sekcja
Klasyfikacji i Analizy Danych brata udziat w obchodach 90-lecia Gtéwnego Urzedu Statystycznego. Na koniec
swojego wystgpienia sekretarz Sekcji przypomnial, iz jak co roku, w ,Przegladzie Statystycznym” opubliko-
wany zostal raport z przebiegu zeszlorocznej konferencji SKAD oraz ukazal si¢ kolejny tom ,Taksonomia
15", zawierajacy artykuly zwigzane z referatami wygloszonymi na konferencji SKAD'2007. Sprawozdanie
z dzialalnosci Sekcji zostato zatwierdzone przez aklamacje.

W kolejnej czgsci zebrania glos zabral przewodniczacy Sekcji prof. dr hab. Krzysztof Jajuga. Wyrazit
on swoje uznanie w zwigzku z wyjazdami cztonkéw Sekcji na konferencje miedzynarodowe i zachecal do
liczniejszego udziatu w takich konferencjach w przysztosci. Przypomnial, ze od 13 do 18 marca 2009 roku
w Dreznie zorganizowana zostanie miedzynarodowa konferencja Federacji Towarzystw Statystycznych IFCS
potaczona z konferencjg Niemieckiego Towarzystwa Statystycznego GfKIl. Przypomniat rowniez, ze konfe-
rencja COMPSTAT odbywa si¢ co dwa lata, a jej kolejna edycja w 2009 roku ma mie¢ miejsce w Paryzu.
Prof. dr hab. Krzysztof Jajuga poinformowal takze zebranych, ze powstalo nowe czasopismo IFCS Advances
in Data Analysis and Classification i zachecal wszystkich uczestnikéw zebrania do publikowania w tym
czasopis$mie.

Nastgpna kwestia przedyskutowang na forum bylta sprawa przynaleznosci Sekcji Klasyfikacji i Analizy
Danych do Polskiego Towarzystwa Statystycznego.

Przechodzac do kolejnego punktu zebrania — wyboréw Rady Sekcji, prof. dr hab. K. Jajuga poprosit
prof. UE dr hab. Jézefa Dziechciarza o poprowadzenie zebrania wyborczego. Kandydatura prof. Jézefa
Dziechciarza na przewodniczgcego zebrania zostala przyjeta przez aklamacje. Nastepnie zaproponowano
dwojke kandydatéw do komisji skrutacyjnej. Byli to dr Kamila Migdat-Najman oraz mgr Pawel Kufel.
Kandydatury te zostaly réwniez jednoglosnie przyjete.

Profesor Dziechciarz poprosit zebranych o proponowanie kandydatur do Rady Sekcji SKAD. Zgloszono
nastepujace kolejno kandydatury: prof. dr hab. Zdzistaw Hellwig, prof. dr hab. Kazimierz Zajac, prof. UE
dr hab. Andrzej Sokotowski, prof. AE dr hab. Eugeniusz Gatnar, prof. dr hab. Marek Walesiak, prof. dr
hab. Krzysztof Jajuga, prof. dr hab. Waldemar Tarczynski oraz prof. dr hab. Joanicjusz Nazarko. Prof. dr
hab. Krzysztof Jajuga oraz prof. dr hab. J6zef Pociecha zapewnili zebranych, iz nieobecni kandydaci: prof.
dr hab. Zdzistaw Hellwig, prof. dr hab. Kazimierz Zajac oraz prof. dr hab. Joanicjusz Nazarko wyrazili
che¢ kandydowania do Rady Sekcji. Nastepnie zgloszony zostal wniosek o zamkniecie listy kandydatow,
ktéry zostat jednoglosnie poparty.

W glosowaniu wziely udzial 53 osoby. Uzyskano nastepujace wyniki: prof. dr hab. Zdzistaw Hellwig
— 44 glosy, prof. dr hab. Kazimierz Zajac — 47 gloséw, prof. UE dr hab. Andrzej Sokotowski — 50 gloséw,
prof. AE dr hab. Eugeniusz Gatnar — 50 glos6w, prof. dr hab. Marek Walesiak — 50 gltoséw, prof. dr hab.
Krzysztof Jajuga — 51 gloséw, prof. dr hab. Waldemar Tarczynski — 43 glosy oraz prof. dr hab. Joanicjusz
Nazarko — 28 gloséw. Tym samym wszyscy zgloszeni kandydaci zostali wybrani do Rady Sekcji SKAD.
Nastepnie poinformowano zgromadzonych, iz Rada dokona swojego ukonstytuowania po zebraniu, za$
wyniki zostang przekazane czlonkom Sekcji w czasie uroczystej kolacji.

W ostatnim punkcie posiedzenia poruszono kwestie kolejnych konferencji SKAD. Cheé organizacji przy-
sztorocznej konferencji zglosit Uniwersytet Szczecinski. Jako miejsce konferencji zaproponowano Kotobrzeg
oraz wstepnie przyjeto, iz odbylaby sie ona w dniach 16-18 wrze$nia 2009 r. Przyszli organizatorzy konferencji
SKAD 2009 zapewnili, iz postaraja si¢ zachowaé wysokos$¢ optaty dla pracownikéw, jak i doktorantéw, na
obecnym poziomie.

Wstepna deklaracje jako organizatoréw kolejnych konferencji SKAD przedstawily: Uniwersytet
M. Kopernika w Toruniu (w roku 2010) oraz Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu (w roku 2011).

W trakcie uroczystej kolacji prof. Krzysztof Jajuga poinformowal uczestnikéw konferencji, iz Rada
Sekeji sie ukonstytuowala i nowym przewodniczacym na kadencje 2009-2010 zostal prof. dr hab. Marek
Walesiak, zastepcag przewodniczacego — prof. dr hab. Krzysztof Jajuga, sekretarzem za$ — prof. AE dr hab.
Eugeniusz Gatnar.
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