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OD REDAKCIJI

W biezacym numerze po raz pierwszy ukazuje si¢ nowy dzial czasopisma zaty-
tutowany Dydaktyka i nauka. Pragniemy w nim porusza¢ istotne kwestie dydaktyczne
zwigzane z teorig statystyki i ekonometrii. Prace publikowane w tym dziale powinny
wigzaé ze sobg zagadnienia naukowe z ich aspektem dydaktycznym. Adresatami tych
prac sg przede wszystkim miodzi pracownicy nauki, stosujgcy w swoich badaniach
metody statystyczne i ekonometryczne, doktoranci, a takze studenci kierunkéw eko-
nomicznych i spotecznych.

Zapraszamy do nadsytania oryginalnych prac do dziatu Dydaktyka i nauka, ktérych
publikacja przyczyni¢ sie moze do udoskonalenia sposobéw wyjasniania i nauczania
statystyki, a takze do wlasciwego rozumienia jej metodyki w réznych kregach mtodych
badaczy. Wyrazamy nadzieje, ze bedzie to takze mozliwo$é upowszechniania metod
statystycznych i ekonometrycznych wsréd oséb do tej pory mniej chetnych ilosciowej
analizie zjawisk.

Redakcja
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EMIL PANEK

STABILNOSC STANU ROWNOWAGI NA RYNKU KONKURENCYJNYM
Z NIEKLASYCZNYM ROWNANIEM DYNAMIKI CEN I CZASEM DYSKRETNYM

1. WSTEP

W pracy [2] przedstawiony zostal model stacjonarnego rynku konkurencyjnego
z nastepujacym nieklasycznym réwnaniem dynamiki cen:

p®) + oz(p (D))

pli+1)= |p(0)+oz(p®)|’ )

gdzie:

t — dyskretna zmienna czasu, t = 0, 1, ...,

p(®) = (p,(®,..., p,(1) — wektor cen towaréw na rynku (n - liczba towaréw),
z(p) = (z,(P)p; -2, (p) — wektorowa funkcja popytu nadwyzkowego na towary,
0 — parametr dodatni,

g eeey

p(@) + oz(p) :<p1(t)+0‘z1 (p) pn(t)-l—()‘zn(p))
| p+ozp)| —\ [ p+oz(p)] [p+ozp)| )

W réwnaniu (1) ceny sg unormowane:

pl=2pi|
i

Vi= 0<p(t) e pPi(l) = {p € R

Zi:pi = 1>.

Uogdlnia ono klasyczne réwnanie dynamiki cen na rynku konkurencyjnym i opi-
suje taki mechanizm ich ksztaltowania, ktéry wplywa hamujaco z jednej strony na
wzrost cen, towaré6w w nadmiarze (ktérych podaz jest wieksza od popytu), z drugiej
strony na spadek cen towaréw deficytowych (oferowanych w niewystarczajacej ilosci).
We wspomnianej pracy dowéd twierdzenia o globalnej stabilnosci rynku z réwnaniem
dynamiki cen (1) byt przeprowadzony przy zatozeniu, ze odwzorowanie

p +oz(p)

S Sl U 2
[p+oz(p)] @

é(p)

simpleksu P” (1) w siebie jest kontrakcja (odwzorowaniem zwezajacym). Nie ma
szczegblnego uzasadnienia dla tego zalozenia. Ponizej przedstawiamy dowdd twier-
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dzenia o globalnej stabilno$ci rynku z réwnaniem dynamiki cen (1), w ktérym nie jest

wymagana kontrakcja odwzorowania ¢. Inaczej tez definiujemy norme [p[. Obecnie

lp|= <Z pf)é (norma Euklidesa)!.

2. DEFINICJE 1 ZALOZENIA

Obowigzuja ponadto nastepujace standardowe zatozenia?:
() z € CH(R"\{0}),

(D) Vi(p;=0= z(p)>0),

(Im Vp e P'i(l)(<P,Z(P)> = 0),

(IV) Vp,plp? € PL(HVA=p'—p*+ 0(A(p)A’ <0),

gdzie

J(p)= ( aé"lg’.)))(”)

j
(tutaj i wszedzie dalej (x,y) = D x;y)).
i

Przy zalozeniach (I)-(III) istnieje doktadnie jeden taki dodatni wektor cen
p € P'(1), ze z(p) =0, zob. np. [1], rozdz. 3, twierdzenie 3.1. Nazywamy go wek-
torem cen réwnowagi rynkowe;j.

Rozwigzanie (p(1)),Z, réwnania (1) z warunkiem poczatkowym

p(0)=p® € PL(D) (3)
nazywamy (p¥, ©) — dopuszczalng trajektorig cen.
Rynek jest globalnie asymptotycznie stabilny, jezeli kazda (p0, «) — dopuszczalna
trajektoria cen jest przy ¢ = 4+ asymptotycznie zbiezna do p:

limp(¢) = p.
t

Zauwazmy, ze warunek z (p) = 0 jest rownowazny z tym, ze p = ¢ (p). Ponadto:
—jezeli p® =p,to Vi = 0(p(®) = p),
—jezeli p® # p,to Vi = 0(p(1) # p).

1 Wektory cen zlokalizowane sg na kuli o promieniu r = 1, ze $rodkiem w 0 (w pracy [2]) pozostawaly
na simpleksie jednostkowym).
2 Z interpretacja ekonomiczng zalozehh mozna zapozna¢ sie np. w [1] rozdz. 3.
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3. TWIERDZENIE O STABILNOSCI RYNKU
Przy dowodzie twierdzenia pomocny bedzie nastepujacy lemat.

Lemat 1. Jezeli (p(1);, jest taka (p0, ®) — dopuszczalng trajektorig cen, ze
PO #p, to

Vi = 0((p.2(p0)>0) *)

(wyrazona w cenach réwnowagi warto$¢ niezréwnowazonego popytu nadwyzkowego
jest zawsze dodatnia).

Dowdd. Jezeli p® # p,to VYt = 0 p(r) # p. Ustalmy czas ¢ i przyjmijmy oznaczenia:

p'=p,p?=pQ
(f) p +T(p -ph).
= (p>—pLz(p(r)—2(p")).

gdzie 7 € [0,1]. Wowczas p(0) = p!, p(1) = p, I1(0) = 0
oraz V't € [0,1](p(7) € P%(1)).

Odwzorowanie I1:[0,1] = R! jest ciagle i rézniczkowalne (gtadkie),

I1(x) = A(p(e)A",

9z,(p)
1 = 2 _pl = L
gdzie A =p*—p!, J(p) < i,

) . Przy zalozeniu (IV)
(n.n)

V7 € [0,1])(II(z) < 0),

tzn.

co konczy dowdd lematu.

Faktycznie udowodniliémy wiecej niz glosi teza lematu 1, a mianowicie, ze warunek
(*) spetniajg nie tylko wektory tworzace (p0, «) — dopuszczalng trajektorie cen, lecz
ze warunek ten spetnia kazdy wektor cen p € P (1)\{p}.

Przy dowodzie twierdzenia o stabilno$ci rynku z réwnaniem dynamiki cen (1)
bedzie nam potrzebna dodatkowo nastepujaca wlasnosé funkcji popytu nadwyzkowego
z(p):
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. (pap) .
Y i)y T

Nie potrafimy wprawdzie pokazaé, jak obszerna klasa funkcji popytu nadwyz-
kowego czyni zado$¢ zalozeniu V, ale nawet proste przyklady pokazuja, ze nie jest
to zalozenie restrykcyjne. Np., jezeli wezmiemy rynek 2X2 z funkcjami uzytecz-
nosci kupcow u*(x,x,) = a;lnx, +b;lnx, i zapasami towaréw y*= (y’{,y’;) 3:0
(ag>0,b,>0,y1 +y5>0, k=1,2), to odpowiadajaca im funkcja popytu nadwyzko-
wego ma postac

_(4P2 Py
(P1P2) = (21 (P P2) 22 (Propa) = (A2 — BB~ A), 4)
2 2 2 2
. 4191 43Y3 b,y byy3 . .
gdzie: A = a, + b, + ay + bz,B = a, + b, + ay+ by Ceny réwnowagi tworzy wektor

- - A B p ce p
p=(P.pPy)= (\/Az B /AT Bz> (ceny réwnowagi istnieja, cho¢ na brzegu P2 (1)

nie jest spetnione zalozenie (I)). Latwo sprawdzi¢, ze Vp € P2(D)\{p}

<_ ( >_ (APZ_Bpl)Z < )>_(Ap2_Bp1)2(p +p%)
PAP)) = 37 g py PPN = T
a stad

(p.2(p)) 1 . PPy 1

inf = > 0.
1pj=1(z(p).2(p)) ~ x/A2+BZ\|p\|71p1+p2 2/A2 + B2

Twierdzenie 1. Jezeli spelnione sg zalozenia (I)-(V) i parametr ¢ > 0 w (1) jest
dostatecznie maly, to rynek konkurencyjny z nieklasycznym réwnaniem dynamiki cen (1)
jest globalnie asymptotycznie stabilny (w réwnaniu (1) [p + 0z (p)|| oznacza norme
Euklidesa wektora p + 0z (p)).

Dowdéd. Wezmy dowolna (p0, ) — dopuszczalnq traj ektorie; cen (p(t)),~ , zwarunkiem
poczatkowym p0 # jp i wprowadzmy funkcje V(1) = p(t)—p|* = (p(t)=p.p(t)=p).

Aby udowodnié twierdzenie wystarczy pokazaé, ze hm V(t)=0.
Z definicji funkcji V (¢) otrzymujemy:

Awn=vu+n—vm=<‘m%“”@m) _ p+az(p®) ﬁ>_

[p@ +0z(p0)] P [p@0 +0oz(p)] ~
p@) + az(p(1))
p® +oz(p®)|

~(p(®) = p.p() —p) = <—2ia, >+ 2(p, p(0)) == 2F(p(0), 0),
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gdzie
/. p+tozp) - n - _ _
F(p,0) = <p,p + oz(p) |>—<p,p>,F e CY (P+(1) X RL), F(p,o)=F(p,0)=0
oraz

Vp € PL)(|p+ozp)| = 1),
Pokazemy, ze
d0>0 Vo €(0,0) Vp € PL(1) (F(po) > 0).
Zauwazmy, ze

F(po)>0 < (p,p+ozp))—{(p.p)|p+0zp)|>0&
S 02G(p) +20H(p) >0 & dG(p) + 2H(p) > 0

gdzie

G(p) = {(p,z®)* = (p.p)* (z(p). 2(p)), H(p) = (P, p)(P, 2(P)) > O,
G.H € C°(P"(1)).

Jezeli G (p) = 0 na P (1), wtedy Vp # p nieréwnos¢ oG (p) + 2H (p) > 0 zachodzi
przy dowolnej wartosci parametru ¢ > 0. Jezeli dp € P2 (1)G(p) < 0, to warunek

Vp e P ()(p#p=F(po)>0)

jest rbwnowazny z nastepujgcym:

_ _ —H(p) . (b, p)(P: 2(p))
VpeP (Dp+p=0 2 inf =2 inf .
p PP TR =002 BLTGH) T2 ) (o1 @)~ (o))
Poniewaz
(P p)(P,2(P)) . (P, P)(P,2(P)) .
(B )" (2(p). 2)) = (P, 2))" " (B, p)* (2(p). 2))
(P, 2(p)) (pzp) _ . (Pzp) o

T b)) a®) T .2 ) T iz T

wiec w charakterze parametru g > 0 wystarczy przyjac

0=2v;>0.
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Biorac dowolny parametr ¢ € (0, ¢) mamy V¢ = 0

AV(t) ==2F(p(1),0) <0,

zatem (litm V=V = 0). Zal6zmy, ze V > 0. Wéwczas

Je>0Vt > O(p(t) + Us(j))Z{p € P1(1)\|\p—p\|<s}),

tzn.
Vi=0(p@) € Q=PL\U,(p))
Poniewaz zbiér Q jest zwarty F(+,0) € C°(Q) i Vp € QF(p,0) > 0), wigc
= ;ngéF(p,d) =—£'<0,
tzn.
V= 0(AV()==2F(p@t),0) <—¢'),
czyli
0=V(@® = V() —¢e't > —0,

Otrzymana sprzeczno$¢ konczy dowdd twierdzenia.

4. PRZYKEAD

Kontynuujgc przyktad rynku 2%2 z funkcjg popytu nadwyzkowego (4) przyjmijmy
nastepujgce wartosci parametréw: a; = 0,5, a; = 0,25, b1 = 0,5, b, = 0,75, y; = (10, 0),
y2 = (5, 20).

Wéwczas

P, 35 35P
Culprpay 22 (e ) = (55 = 54 52— 5) (5)

Ceny réwnowagi rynkowej tworzy wektor
S 4T\
p= (pp pz) - <ﬁ, ﬁ) ~ (0,496, 0,868)‘

Aby rynek byl globalnie asymptotycznie stabilny nalezy w réwnaniach dynamiki
cen
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p (@) + oz (p, (1), p, (1)
| 1@+ 02(p,(Dp, ()
P () + 02, (P (D), py(0)
| P10+ 02(p, ()P, () |

pl(t+ 1) =

’

(6)

p,(t+1) =

przyja¢ parametr o € (0; 0,0468).

Przyktadowe stabilne trajektorie cen prezentujemy w tabelach (oraz na rysunkach)
1, 2. W tabeli (oraz na rysunku) 3 prezentujemy przyklad trajektorii cen na rynku
niestabilnym, z parametrem ¢ > g.

Tabela 1

Rozwigzanie uktadu réwnan (6) z warunkiem poczatkowym p0 = (0,6; 0,8) i parametrem ¢ = 0,001

t p1(® p2(0) 21 (@) (1)

0 0,6 0,8 -2,08333 1,5625

1 0,597915 0,80156 -2,04704 1,526966

2 0,595866 0,803084 -2,0112 1,492252

3 0,593853 0,804574 -1,97581 1,458338

4 0,591875 0,80603 -1,94088 1,425205

5 0,589932 0,807453 -1,9064 1,392832

6 0,588024 0,808843 -1,87237 1,3612
200 0,497223 0,867623 -0,02531 0,014502
1000 0,496139 0,868243 -1,5E-10 8,65E-11

Zrodlo: opracowanie wiasne.
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0,9
0,8
0,7
0,6
0,5
0,4
0,3
0,2
0,1

—_——— e ——— B T ——
—
—

pl(t)

———p20)

50

Rysunek 1. Wykres trajektorii cen z tabeli 1

100

Zrodlo: opracowanie wiasne.

150

200

Tabela 2

Rozwigzanie uktadu réwnan (6) z warunkiem poczatkowym p9 = (0,6; 0,8) parametrem ¢ = 0,001

t p1® p2@® 21 () 22(1)
0 0,6 0,8 -2,08333 1,5625
1 0,57897 0,815349 -1,70863 1,213282
2 0,561761 0,8273 -1,38655 0,941506
3 0,547818 0,836597 -1,11428 0,72965
4 0,536628 0,843819 -0,88776 0,564575
5 0,527721 0,849418 -0,70202 0,436146
6 0,520683 0,85375 -0,55163 0,33643
150 0,496139 0,868243 0 0

Zrodto: opracowanie wiasne.
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0,9

0,8
0,7

0,6

0,5
0,4

0,3
0,2

0,1

Tabela 3. Rozwigzanie uktadu

100

Rysunek 2. Wykres trajektorii cen z tabeli 2

Zrédto: opracowanie wiasne.

200

pl ()

——=p2 (1)

réwnan (6) z warunkiem poczatkowym p0 = (0,6; 0,8) i parametrem ¢ = 1

t p1® p2@® 21 () 22()
0 0,6 0,8 -2,08333 1,5625
1 -0,53174 0,846906 -16,7135 -10,4938
2 -0,87273 -0,4882 -5,95302 10,64185
3 -0,5579 0,829907 -16,1878 -10,8821
4 -0,85738 -0,51468 -5,74855 9,576302
5 -0,58908 0,808071 -15,6087 -11,3788
6 -0,83745 -0,54652 -5,48699 8,407884
195 0,998695 -0,05106 -9,00565 -176,134
196 -0,0454 -0,99897 101,2702 -4,60235
197 0,998473 -0,05525 -9,02668 -163,127
198 -0,04914 -0,99879 92,88035 -4,56952
199 0,998206 -0,05988 -9,04992 -150,874
200 -0,05327 -0,99858 84,97799 -4,53322

Zrodlo: opracowanie wiasne.
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Rysunek 3. Wykres trajektorii cen z tabeli 3

Zrédlo: opracowanie wlasne.

Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu
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Praca wplynela do redakcji w lipcu 2010 r.

STABILNOSC STANU ROWNOWAGI NA RYNKU KONKURENCYJNYM
Z NIEKLASYCZNYM ROWNANIEM DYNAMIKI CEN I CZASEM DYSKRETNYM

Streszczenie

Artykul nawigzuje do pracy E. Panek (2005), w ktérej udowodniono twierdzenie o stabilno$ci rynku
konkurencyjnego z czasem dyskretnym ¢ = 0, 1, ... i nieklasycznym réwnaniem dynamiki cen postaci

p+1)=9p® *
przy zalozeniu, ze odwzorowanie ¢:P” (1) > P (1) jest kontrakcja, gdzie P’ (1) jest simpleksem jednost-
kowym w R". Obecnie dowodzimy, ze rynek pozostaje stabilny takze bez zalozenia o kontrakcji ¢, o ile

tylko zmiany cen z okresu na okres w réwnaniu (*) nie b¢da zbyt gwaltowne.

Stowa kluczowe: rynek konkurencyjny, réwnowaga rynkowa, stabilno$¢ rynku
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STABILITY OF COMPETITIVE MARKET EQUILIBRIUM WITH NON-CLASSICAL EQUATION
OF PRICE DYNAMICS AND DISCRETE TIME

Summary

The article is refers to E. Panek’s (2005) paper, in which a competitive stability theorem with discrete
time ¢ = 0, 1, ... and a non-classical equation of price dynamics given by:

pt+ 1) =9@® ()
was proved under the assumption that the relation ¢:P% (1) - P" (1) is a contraction, where P’ (1) is
a unit simplex in R”. We proof currently, that a market is stable without the assumption of ¢ contraction,

if periodically price changes in the equation (*) are not too rapid.

Key words: competitive market, market equilibrium, market stability
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JACEK KWIATKOWSKI

BAYESOWSKA ESTYMACJA MODELU LOKALNEGO POZIOMU O ROZKLADACH
DOPUSZCZAJACYCH WARUNKOWY ROZKYAD t-STUDENTA
I ZMIENNA WARIANCJE!

1. WSTEP

Model lokalnego poziomu (ang. Local Level Model; LL) jest znang od dawna kon-
strukcjg modelowa, ktéra umozliwia bardziej elastyczne podejicie do opisu warunkowe;j
$redniej procesu. W tym przypadku $rednia traktowana jest jako odrebny proces sto-
chastyczny, i tym samym moze lepiej opisywaé gwaltowne wzrosty lub spadki poziomu
badanego zjawiska. Ze wzgledu na wlasnosci szeregéw czasowych, zwlaszcza finanso-
wych, w ciggu ostatnich dwudziestu lat zaczely pojawiaé sie prace, ktére modelujac
losowg w czasie $rednig, uwzglednialy jednocze$nie zmienng warunkows wariancje.
Autorami takich prac sg, na przyktad: Harvey, Ruiz i Sentana [9], Kim i Nelson
[10], Bos [2]. W ostatnich latach podjeto réwniez préby uwzglednienia warunkowej
zmienno$ci wariancji, nie tylko w réwnaniu obserwacji, ale réwniez w réwnaniu dla
$redniej. Tego typu konstrukcje modelowg uzyto w [7] i [23] do opisu kwartalnych
danych wskaznika cen konsumenta CPI w Stanach Zjednoczonych, a takze w [20]
i[21] dla kursu brytyjskiego funta wzgledem euro. We wspomnianych pracach auto-
rzy opisuja wlasno$ci modelu lokalnego poziomu, w ktérym warunkowe wariancje,
w réwnaniu obserwacji i nieobserwowalnej $redniej, sg procesem GARCH(1,1) lub
zmienno$ci stochastycznej (ang. Stochastic Volatility; SV).

Prezentowany artykul bezposrednio nawigzuje do najnowszych publikacji dotycza-
cych modelu lokalnego poziomu, a takze jest ich rozszerzeniem. Artykut ten, po pierw-
sze, przedstawia pelna, tgczng estymacje parametréw w modelu lokalnego poziomu
z réznymi rodzajami zaklécen losowych, w odréznieniu od publikacji [20], [21] i [23],
gdzie prawdopodobnie stosowano procedury dwuetapowe, tzn. w pierwszej kolejnosci
uzywano filtr Kalmana, a nastepnie po wyliczeniu zakléceni losowych, estymowano
parametry dotyczace struktury GARCH lub SV. Po drugie, artykul rozwaza zakt6cenia
losowe, ktére sg procesami GARCH(1,1) z warunkowym rozkladem ¢-Studenta. Po
trzecie, przedstawione badania dotyczg aktywéw notowanych na gietdzie papieréw
warto$ciowych, a jak dotad, malo wiadomo na temat empirycznych witasno$ci modelu
lokalnego poziomu dla tego typu danych.

! Praca naukowa finansowana ze $srodkéw na nauke w latach 2009-2011 jako projekt badawczy numer
N N111 431737. Autor dziekuje anonimowemu recenzentowi za bardzo wnikliwe uwagi i poprawki. Adres
elektroniczny: jkwiat@umk.pl
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Uktad artykutu jest nastepujacy. W czesci drugiej przedstawiono postaé i wlasnosci
modelu lokalnego poziomu. Oprécz rysu historycznego oméwiono réwniez najnowsze
badania w tym zakresie. W czg$ci trzeciej przedstawiono bayesowska analiz¢ modelu
lokalnego poziomu. Ostatnia, czwarta cze$¢ zawiera badania empiryczne dotyczace
szeregu notowan wybranej spétki gieldowej. Cato$é pracy koniczy wniosek.

2. POSTAC I WEASNOSCI MODELU LOKALNEGO POZIOMU

Model lokalnego poziomu ma dlugg tradycje i dobrze ugruntowanag pozycje
w analizie szeregéw czasowych. Jest on na przyklad wykorzystywany w interpretacji
popularnej metody prognozowania znanej jako wyr6wnywanie wykladnicze, czesto
stosowanej w ekonometrii (zob. np. [13]). Model LL jest rowniez najprostszym mode-
lem przestrzeni standéw. Jego wlasno$ci mozna znalezé w licznych publikacjach: [4],
[8], [11], [20] oraz [24]. Ma on nastepujaca postaé:

v, =0,+¢,{e}~ D(0,07) (1)
6, =0,_,+7, {1}~ D(0,w]) oraz 9, = 0. ()
W modelu tym przez y,, dla t = 1, ..., T, oznaczono obserwacje zmiennej zaleznej,

a D(0,07) i D(0, ;) oznaczaja dowolne rozklady o wartosci oczekiwanej réwnej zero

i wariancji, odpowiednio ¢? i w?. Procesy {¢/} i {75} sa niezalezne dla wszystkich s i .
W modelu LL zmienng {d;} traktuje si¢ jako odrebny proces stochastyczny, natomiast
zakl6cenia losowe {¢;} i {n;} moga by¢ procesami typu GARCH lub SV. W modelach
przestrzeni stanéw réwnanie (1) nosi nazwe réwnania obserwacji, natomiast réwna-
nie (2) — réwnania stanu.

Najczesciej przyjmuje sie zatozenie, ze zaréwno {¢} jak i {n;} sa ciaggami nieza-
leznych zmiennych losowych o rozktadzie normalnym i skoficzonej wariancji. Mamy
wtedy 02 = 02 oraz w? = ®? i model (1)-(2) redukuje sie do podstawowego, tradycyj-
nego modelu lokalnego poziomu:

Y =0,+¢, {&} ~ N(0,07), 3)
0, =0, +, {n}~ N(0, w?), (4)

w ktérym {d,} jest procesem bladzenia przypadkowego.

Istnieje kilka réznych sposobéw interpretacji podstawowego modelu lokalnego
poziomu (3)-(4). Po pierwsze, model LL moze by¢ interpretowany jako model, w kté-
rym, jak juz wspomniano, $rednia {d,} jest odrebnym procesem stochastycznym. Po
drugie, jezeli bedziemy iteracyjnie podstawiali réwnanie stanu (4) do réwnania obser-
wacji (3) otrzymamy:

t
y,=¢+ 27}[+50. 5)
i=1
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Zmienna obserwowana y; jest zatem sumg dwoch sktadnikéw: btadzenia przypad-
kowego i bialego szumu. Sile poszczegélnych sktadnikéw mozna wyrazi¢ jako stosunek
wariancji w réwnaniu stanu, do wariancji w réwnaniu obserwacji, tj. r = w%/02. Nosi
on nazwe relacji sygnatu do szumu (ang. signal-to-noise ratio) i jest dobrze znany
w modelach przestrzeni stanéw. Dla r - «, model LL sprowadza sie do szeroko zna-
nego w literaturze finansowej modelu bladzenia przypadkowego. Na podstawie sity
wplywu btadzenia przypadkowego, w stosunku do szumu, mozna okresli¢, na przyktad,
stopiefi integracji badanego procesu (por. [12])2.

Po trzecie, podstawiajac réwnanie stanu (4) do réwnania obserwacji (3)
mozna zauwazy¢, ze model LL ma takg samg autokorelacyjng strukture jak model
ARIMA(0,1,1):

7
=127 +e e U-Ly =n+0-De, (6)
czyli:
Ay, =7n,+ Ag,. (7)

Dokonujac prostych przeksztatcen, West i Harrison [24] wykazali, Ze pierwsze
przyrosty procesu lokalnego poziomu {Ay;}, sa réwnowazne procesowi $redniej rucho-
mej, ze wspétczynnikiem §:

Ayt=‘§,+l9$,_p (8)

gdzie 9 =1—r(V1+4/r —1)/2, zatem -1 <9 < 0. Oznacza to, ze funkcja autoko-
relacji procesu {Ay,;} przyjmuje istotng, ujemng warto$¢ dla rzedu pierwszego i zera
dla pozostatych, natomiast funkcja autokorelacji czastkowej wraz ze wzrostem op6z-
nien, dazy do zera w tempie wyktadniczym. Ujemna autokorelacja pierwszych réznic
wystepuje najczesciej jako skutek blednej identyfikacji procesu. Przyjecie zbednego
réznicowania dla stacjonarnego procesu AR(1), moze powodowaé jego identyfikacje
jako MA(1) z ujemng autokorelacja rzedu pierwszego (por. [22]). Jednak w tym przy-
padku, ujemna zalezno$¢ autokorelacyjna nie jest nastepstwem blednej identyfikacji,
ale efektem procesu generujgcego dane.

W modelu LL, do opisu zmiennoSci zaklécen losowych, mozna postuzyé sie struk-
turg GARCH(1,1) w postaci:

{e} ~ N(0.02) i {n,} ~ N(0,?), ©)
gdzie:

2 — 1,GARCH ; 2 — 1,GARCH
0; = hszum,t Loy = hstan,t ’ (10)

2 Inne, ciekawe zastosowanie relacji sygnatu do szumu w klasyfikacji polskich szeregéw finansowych
przedstawiajag Doman i Doman [3].
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GARCH — GARCH 2
hszum,t - bl,szumhszum,t—l + aO,A‘zum + al,szum (Eet— l) ’ (11)
GARCH _— GARCH 2
hstan,t - bl,slanhstan,l—l + aO,starL + al,slan (Enl— l) ’ (12)

wraz ze standardowymi zatozeniami zapewniajacymi dodatnio$¢ i skoficzono$é warun-
kowych wariancji (por. [1]):

1-b (13)

aO,szum(s‘tan) = 1,szum(stan) al,s‘zum(stan)’

bl,szum(smn) = O’ al,szum(xtan) = O’ al,szum(stan) + bl,szum(stan) <1 (14)

oraz var(e) = 11ivar(y) = 1 oraz E(hGARCH ): 1.

szum(stan),t

W odréznieniu od podstawowego modelu GARCH, w réwnaniach (11) i (12), kwa-
draty zakltocen losowych {e;} i {5;} musza by¢ zastgpione ich przyblizeniem, poniewaz
w réwnaniu obserwacji (2) wystepuja zmienne ukryte {d,}, co oznacza, ze réwniez
nie mozna uzyskaé realizacji {¢;} i {5;}. Dlatego tez jako ich przyblizenie, w tym
przypadku, uzyto:

e, = E(st‘y>=yt—E(5t‘y), (15)
= E{a )= E(312)~ K01 3) a0

gdzie E (-|y) jest wartoécig oczekiwang a posteriori.

Modele lokalnego poziomu ze sktadnikami losowymi typu GARCH(1,1) i warun-
kowym rozkladem normalnym oznaczono jako LL-GARCH.

Rozszerzmy model lokalnego poziomu o rozktady dopuszczajace warunkowy roz-
ktad z-Studenta. Zaklocenia losowe majg wtedy nastepujaca postac:

8} ~ 1o Y szum . ~ o Vstan 2 17
{ t ’ (V _ 2)0-12’ Vsaum | 1 {7][} no, (v _ 2)60[2’ Vitan | Vszum(stan) > & ( )

szum stan

gdzie t (a, w, v) oznacza jednowymiarowy rozklad Studenta o niecentralnosci a, precyzji
w i stopniach swobody v (por. [18]). Model ten oznaczono jako LL-GARCH-Student.
Nastepnym wariantem jest model LL, w ktérym zakl6cenia losowe sg procesem

zmienno$ci stochastycznej SV:
hs = hsY + & (18)

szum,t Oszum szum,t — 1
N /- N%
hstan,t - pxmn hxtan,t— 1 + g\‘mn,t s (1 9)

gdzie {&} ~ N(0,07) i {n,} ~ N(0,0}), 07 =exp(h},,,) i o] =exp(hy,

xtan,t) oraz

. ~ 2
‘Oszum(stan) < (_ 1’ 1)’ a takze é‘szum(st(/m) N(O’ yszum(mn))‘
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Oznaczmy przez:

7[(1) = (al,szum’ bl,szum’ al,stan’ bl,stan) ’ (20)

Ty = (al,SZum’ bl,xzum’ Vsaum® A1, stan> bl,xtan’ szan) (21)

wektory nieznanych parametréw w modelu LL-GARCH i LL-GARCH-Student oraz
przez:

— 2 2 !
T3y = (‘0 scum ¥ szum> Vszume Ostan> ¥ stans Vstan) (22)

wektor parametréw w modelu LL-SV.
Przy danym wektorze parametréw z;y (i = 1, 2, 3) oraz calej przeszloéci procesu
Y, i, warunkowa wariancja, pierwszych przyrostéw {Ay}, dla (1)-(2), jest réwna:

Var( Ay, | ¥,_ . 7)) = of + 207 (23)
lub w réwnowaznej formie:
Var( Ay, |V, _,, 77(,')) =07 (r,+2), (24)

gdzie r, = w?/0? jest zmienng w czasie relacjg sygnatu do szumu, natomiast warun-
kowa kowariancja miedzy Ay; i Ay, 1 wynosi:

cov(Ay, Ay, |V, 7)) =—07. (25)

Poniewaz wariancja warunkowa jest dodatnia, a kowariancja (25) ujemna, funkcja
autokorelacji rzedu pierwszego przyjmuje zawsze warto$¢ ujemng, i dodatkowo jest
zmienna w czasie:

—0[2

w2+ 20 (26)

corr(Ay Ay, | ¥,y 7)) =

Z kolei warunkowy wspétczynnik koncentracji, w modelu (1)-(2), jest réwny (zob.
[20]):

KAy | Vo 7)) = P2, +12r,+ 26+ 6( 05 (k. — 1)+ 1) 7)

o

gdzie ;i k, jest wspétczynnikiem koncentracji odpowiednio dla {e;} i {,}, natomiast

pfg jest wspolczynnikiem autokorelacji rzedu pierwszego procesu {Sf}
Zasadniczym wnioskiem, jaki wynika ze wzoru (27) jest to, ze przy dowolnej

wartoSci #, koncentracja pierwszych przyrostéw, {Ay;}, jest mniejsza badZz réwna mak-

symalnej wartosci &, i Ky, tj. /C(Ayt T n(i)) = max(k,, k).
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Posta¢ funkcji autokorelacji, dla kwadratéw pierwszych przyrostéw procesu
{(Ayt)z}, ma postac:

AT x _’”,20?“2(/{”_1)+(Ks_1)(0?2—1"'20?’2"'0?11)
oc (A2 Vi 7) 2(k, = 1)+ 87 +2(k, — 1)(1+ 3057 ) + 4

: (28)

ry

dlat =1, 2, ..., natomiast p, (77[2) jest wspotczynnikiem autokorelacji rzedu pierw-
szego 77 .

W modelu LL-SV, w? i 07 sa mierzalne wzgledem W, ;. Z tego tez wzgledu, gdy
rozwazamy (3), we wzorach (23)-(28) nalezy dodatkowo uwzgledni¢ warunkowanie
wzgledem w? i 0?.

Jezeli {e;} i {n;} nie majg rozktadu normalnego, ale nadal sg ciggiem niezalez-
nych zmiennych losowych, ktére majg skoriczone pierwsze cztery momenty zwykle,
wspo6lczynnik koncentracji redukuje sie do:

1
K(Ay,) = m[r%n +12r + 26, + 6. (29)

Z kolei funkcja autokorelacji dla kwadratéw {( Ay[)z}, ma w tej sytuacji postac:

k.—1
O (A =1(r+2)* (k(Ay)— 1) r=1 (30)
0, T = 2.

Przy zalozeniu normalnosci, warto$¢ funkcja autokorelacji rzedu pierwszego, redu-
kuje sie do 0, (Ay,)* = (r+ 2)7%

Oczywiscie dla zaktocen losowych o rozkladzie normalnym, wystarczy, ze za
ik, podstawi si¢ warto$¢ 3, co ostatecznie daje k (Ay,) = 3.

Jak wida¢ we wzorze (30), relacja sygnatu do szumu odgrywa wazng role w usta-
leniu wartos$ci wspélczynnika koncentracji, poniewaz w podstawowym modelu lokal-
nego poziomu (3)-(4), dla r = o, mamy Ay, = n;, czyli proces blagdzenia przypad-
kowego, a koncentracja jest identyczna jak dla {#;}, tzn. wzér (29) redukuje sie do
K (Ay;) = ky = 3. Z kolei dla » = 0, mamy Ay, = Ag;, czyli {y;} jest procesem biatego
szumu, natomiast jego pierwsze przyrosty {Ay;} sa nieodwracalnym procesem biatego
szumu MA(1) z « (Ay,) = 3.

W pozostalych przypadkach wspétczynnik koncentracji pierwszych przyrostéw
zalezy od: zamiennej w czasie relacji sygnatu do szumu, warto$ci wspétczynnika kon-

centracji proceséw {e/} i {5} oraz od wartosci wspétczynnika autokorelacji o}’ .

3. ESTYMACJA W PRZYPADKU ZMIENNEJ WARIANCJI I ROZKEADU #-STUDENTA

Zalozenie normalno$ci w modelu (3)-(4) jest bardzo wygodne, poniewaz umozliwia
prosty automatyzm w algorytmie Kalmana. Jak jednak wiadomo z licznych badan
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empirycznych (np. [5]), w przypadku niektérych danych, zwtaszcza finansowych, warun-
kowa normalnos$¢ i stala wariancja zaklécenia losowego nie jest w stanie skutecznie
opisaé¢ zwiekszonej kurtozy i efektu skupienia zmiennosci. Dlatego tez istnieje potrzeba
stworzenia narzedzi, ktére z jednej strony zakladajg losowo$¢ parametréw w $redniej,
z drugiej strony bazujg na rozktadach o grubszych ogonach niz rozktad normalny oraz
maja dodatkowo zmienng w czasie warunkowg wariancje.

Gdy zakl6cenia losowe w modelu przestrzeni stanéw nie majg rozktadu normal-
nego, ale t-Studenta, nie istnieje prosta mozliwos$¢ zastosowania technik filtru Kalmana.
Problem ten mozna jednak stosunkowo tatwo rozwigzaé, poprzez wprowadzenie dodat-
kowej zmiennej ukrytej {z;}, tak aby zakldcenia losowe mialy (warunkowy) rozktad
normalny:

{St ‘ Zszum,t} ~ N(O’ Zszum,t)’ Zszum,t ~ IG(Vszum /2’ (V‘qum - 2)/2)’ (3 1)
{”t ‘ Zstan,t} ~ N(O’ szan,t)’ Zstan,t -~ ]G(vstan /2’ (vstan - 2)/2)' (32)

Symbol IG (¢, d) oznacza odwrécony rozklad gamma o $redniej E (6) = df(c - 1),
dla ¢ > 1 i wariancji Var(0) = d?/[(c - 1)2 (c - 2)], dla ¢ > 2. Jego gesto$¢ wyraza
si¢ wzorem:

_d°

fIG(ﬁ c,d) = F(c") H‘(C“)exp(—%), 0>0,¢>0,d>0. (33)

Aby wykazaé prawdziwo$é zaleznosci (31)-(32), nalezy skorzystaé¢ ze znanych
w literaturze przedmiotu tozsamosci (por. [15], str. 183; [1]). Catkujac wzgledem {z;}
otrzymujemy:

[ee]

p(u)= [ p(u,]2)p(z)dz, =

0

o0 (34)
ffN(ut 10.2,) fig (2, v/2.(v = 2)/2)dz, = f, (u, \ O,sz),v)
0

gdzie f;(-|) oznacza gesto$¢ rozkladu 7-Studenta o niecentralnosci 0, precyzji v/(v - 2)
i v stopniach swobody. Symbolem fy(:|¢, d) oznaczono gesto$¢ rozktadu normalnego
o $redniej ¢ i wariancji d.

Oznaczmy przez p (n(;), i = 1, 2, 3 gestos¢ a priori wektora 7(;) oraz zalézmy,
ze gesto$¢ lacznego rozkladu a priori wektora parametréw jest iloczynem gestosci
brzegowych jego wsp6trzednych.

Bayesowski model statystyczny z losowa $rednig i zakléceniami losowymi typu
GARCH(1,1) oraz z warunkowym rozkladem normalnym, ma nastepujgca postac:

(0. 7)) = ([0, 70y )P(O] 71y )P (1)) (33)

natomiast gdy zakl6cenia losowe w modelu LL sg procesem SV, mozna go zapisaé
jako:
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p(¥.0.h. 73)) = p(y]0, h)p(@ | h)p(h | T3))P(73)- (36)

Jezeli zakl6cenia losowe w modelu LL sg procesem GARCH(1,1) z warunkowym
rozkladem ¢-Studenta, bayesowski model statystyczny przyjmuje postaé:

p(¥.0,2, 7)) = P(y 0, z, 77(2)>p(6

2 7o) )P (2] ) )P (7)) (37

Przez 0, z i h oznaczono wektory zmiennych ukrytych 6 = (44, ...,97),
= (Zszumr Zstun)'r Zsqum : (Zszum,l» cee Zszum,T)) Lstan = (Zstan,lr cee Zstan,T) oraz h = (hgz\;m’ h?;fgn) ’
hsSXtm = (hEXAm,l""’ hiz‘;mT)’ hftgn = (hfl‘(;n,l""’ hthn,T)‘

W podejéciu bayesowskim, informacja, na temat wszystkich nieznanych wielko$ci,
wyrazana jest za pomocg rozktadéw prawdopodobienistwa, a podzial na stale (nie-
zmienne w czasie) i zmienne parametry, tzn. traktowane jako proces stochastyczny, jest
wylacznie kwestig interpretacji ([6] i [16]). W modelu bayesowskim zmienne ukryte,
w tym tzw. parametry losowo zmienne w czasie, traktowane sg po prostu jako dodat-
kowe parametry. Od strony formalnej, nie réznig si¢ one niczym od pozostatych para-
metréow wystepujacych w modelu, dlatego tez ich estymacje przeprowadza sie w taki
sam sposob, jak estymacje pozostatych parametréw. To, co wyréznia model (bayesowski)
ze zmiennymi ukrytymi od innych modeli, to niewatpliwie jego hierarchiczna struktura
oraz liczba estymowanych parametréw, ktéra jest nieraz wieksza, czasami kilkakrotnie,
od liczby dostepnych obserwacji.

Tabela 1
Rozktady a priori dla parametréw w modelach LL
Parametr Przyjety rozktad a priori Hiperparametry Uzyty w modelu
a1, szum(stan) Jednostajny w obszarze stacjonarno$ci LL-GARCH,

i b1 szum(stan) i dodatnio$ci warunkowej wariancji LL-GARCH-Student
Vszum(stan) Uciety Cauchy’ego, Vszum(sian) > 2 LL-GARCH-Student
Ucigty normalny Uy =09,

P— LL-SV
sgum(stan) N(/Jp, 0[2))’ Pszum(sian) € 1,1) (75 =1
5 Odwrécony gamma ¢ = 0,01,
7szum(stan) 5 2 5 LL-SV
IG (¢, d), Vepmisiany 0> @i >0 d = 0,01

Zrodlo: opracowanie wiasne.

Aby bayesowski model statystyczny byt kompletny nalezy okresli¢ rozktady a priori.
W tym przypadku przyjeto dla wszystkich parametréw, jako rozktady a priori, rozktady
wlasciwe w wiekszosci wyrazajace niklag wiedze badacza na temat ich prawdziwych
warto$ci. Wyjatkiem jest tu rozktad a priori wspétczynnika autoregresji w réwnaniu
warunkowej wariancji procesu SV, ktéry ma uciety rozklad normalny z parametrem
#p = 0,9 oraz rozktad a priori dla stopni swobody, ktéry bardzo faworyzuje rozktad
normalny. Poniewaz wcze$niejsze wyniki badan zamieszczone w [7], [20] i [21], wska-
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zuja na silng autokorelacje w réwnaniach warunkowej wariancji, postanowiono przyjaé
informacyjny rozktad a priori dla psum(sian), W ktérym parametr u, sugeruje znaczng
persystencje zmienno$ci. Rozktady a priori zmiennych ukrytych, tj. wektora warun-
kowych $rednich 6 i wektora h dla procesu SV, wynikaja bezposrednio z hierarchicz-
nej struktury rozpatrywanych modeli, dlatego tez pominieto je w opisie (por. [11]).
Szczegbdlowe informacje na temat rozktadéw a priori zawiera tabela 1.

Tak zadana struktura aprioryczna, w wiekszo$ci przypadkéw, prowadzi do stan-
dardowych warunkowych rozkladéw a posteriori, poniewaz sg to na ogét rozktady
normalne lub odwrécone rozklady gamma. Umozliwia to bezpo$rednie losowanie i tym
samym tatwe i szybkie uzyskanie préby losowej. Pelne warunkowe rozktady a posteriori
parametréw oraz zmiennych ukrytych, dla omawianych tu modeli, przedstawia tabela 2.

W wiekszo$ci przypadkéw przyjete rozklady a priori, zamieszczone w tabeli 1,
prowadza do standardowych rozklad6éw a posteriori, takich jak uciety rozktad normalny
(dla wspotczynnika autoregresji ps;ym(sian)) lub odwrécony rozktad gamma (dla warian-
i Vium(aan | Zmiennych ukrytych Zoum(stan))- Réwniez Srednia {d;}, przedstawiona
réwnaniami (38)-(43), ma warunkowy normalny rozktad a posteriori.

Pelne warunkowe rozklady a posteriori dla liczby stopni swobody nie nalezg do
zadnej znanej standardowej klasy rozkladéw. Réwniez parametry struktury GARCH
oraz warunkowa wariancja dla procesu SV wymagaja dodatkowego schematu loso-
wania, wewnatrz procedury Gibbsa. W tym przypadku byl to algorytm Metropolisa
i Hastingsa. W literaturze polskiej, tego typu zagadnienia omawia np. Pajor [19].

Tabela 2
Warunkowe gesto$ci a posteriori dla estymowanych parametréw w modelach LL
Parametr Warunkowa gesto$¢ a posteriori
T
. 2 2
al,SZum 1 bl,szum p(al.:zum’ bl,szum ‘ Vs 6’ Z:zum’ GO) & HfN (yr ‘ 6[’ ZSZMW[.[GI )p(al,szum’bl,szwn)

T
. 2 2
af,stan 1 hl,sl(m p<al,.vtan’ bl,a‘tan Y 6’ Zstan> 60’ w()) & HfN (6t | at* 1> Zstan,t Dt )p(al,.\'tan’bl,.\'ran)
t=1

T — seum 12 Ve, _
v Z « H Vszum 2 e F( Vszum )Z —( "”2"”1 + l)eX _ Vszum 2 1
Vszum [7( szum | Vs szum) puir 2 2 szum,t P Zzszum,t 1+ v?zum
_ Vstan!2 v —
v, P(Vstan | ¥ Zotan) II [—V‘W 2} v F( Lotan )z’(%* ')exp =2 L
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cd. tabeli 2
Parametr Warunkowa gesto$¢ a posteriori
N%
p(p,smn ‘ y’ hs/an 0’ h&lan’ 7/\Ian> «
2 2 2,8V N4
ﬂ,u 7’xtam + Up Z hsmn,t— lhwan t (7 7,
Pstan « | =1 stan
fN ‘Oxtan| ’ T
2 2,8V 2 2,8V 2
00 Zlhstan t—1 + 7Aftm Up Zlhmm t—1 + 7,xtzm
t= =
2 hSV hSV —
p yszum(stan) Y szum(stan),0° *° szum(stan)’ pszum(stan)
T
7. sV _ sV 2
szum(stan) T + 2¢ E(h.rzum(.wan),l pszum(stan)h.&zum(.rtan).z— 1) + 2d7
v ot=1
fIG szum(smn) ‘ 2 ’ 2
+1 ((v,—9,)
szum t 1
Lszum,t p( szum,t Y 6 Vszum® 7[(2)) fIG (Zszum t | ’ ( g2 + Vsaum ~ 2172
t
2
+1 ((6,—9,_y)
_r Vstan t—1
Istan,t p( stan,t ‘ Vs 6 6 61— > Vsian® ”(2)) - fl(l (Z.slan 1] 2 ’ ( wz + Vstan ~ 212
t
o; Patrz wzory (38)-(43), zamieszczone w gléwnym tekscie artykutu.
N% N% N% N4
(hszum t ‘ y’ r hszum 0 hszum =1 hszum,t+ 1 7T(3)) &
1 (=0 1 o
05.57 €XP] — 3 v expy— hy =S,
hxzum,l { 2(7[ J hvzumr 2Var7\ st t)
N%
szt gdzie s, i VAR, wyrazaja si¢ wzorami:
2
7
- N% N% _ szum —
St_psz14m(hszum.z+l hszuml—l)/<1+pszum) Vary 1+ 2 dla t= 1r ceer T-1
Oszum
oraz S; = Oy hSe, . Var,=r%,. dlat = T, por. [19].
N N% N%
p( stan,t Y, 6 5 61— 1 hvtan 0’ hsmn =1 hx/an,1+ 1 ﬂ(3)) «
L exp{ (0=0)° 1 ! exp{— L sy )}
0,5,8V 2 N4 4
hst{m t zwt J h stan,t Zvar7\ stant !
N4
stan,t . . .. . .
gdzie s, i VAR, wyrazaja si¢ wzorami:
2
. 7
— N% N% % —
Sr - ‘D.s'tan (hxtan,tJr] + hxtan,tfl)/(] + pAle’l) Vary 1 + 2 dla = 1! AREs T-1
Ostan
oraz s; = pm"hfl‘fm_l_l,Vary 72w dlat = T, por. [19].
Zrédlo: obliczenia wlasne.

W modelach LL-GARCH, LL-GARCH-Student i LL-SV mamy nieobserwowalng
$rednig {J,;} oraz warunkowa heteroskedastyczno$¢ w réwnaniu obserwacji i stanu
Mimo to losowania dla {d;} mozna przeprowadzi¢ bardzo latwo, poniewaz warun-
kowe rozklady a posteriori majg rozktad normalny, tym samym losowanie z pelnych
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warunkowych rozktadéw zmiennej ukrytej d; (t = 1, ..., T) jest bardzo proste i w pelni
zautomatyzowane. Ponizej przedstawiono warunkowe gesto$ci a posteriori zmiennej
{0;}, w zaleznosci od modelu opisujacego warunkowsg heteroskedastycznosc.

W modelu LL-GARCH-Student, zmienna {d,} ma nastepujaca gestos¢ a posteriori:

2 2 —
p(at ‘ Yp 07, 07, Ty 60’ 517 Iy 5I+ 1> Lszum, > Cstan,t> Tstan,t + 1) - fN <5r ‘ gﬁ,’ Vara,} (38)
2 2 2 2 2
_ Gl Lszum, 1 (5l7 1 Gr+ 1 Zszum,t + 1 + 5t+ 19 Zstan,t) + Y@y Zstan,twt+ 13stan,t+1
8o, = 0%z w?, z + w?z +w?z,, 0> 2 - (39
t “szum,t t+ 1 %stan,t + 1 t “stan,t t “stan,t “t+1*stan,t + 1
2 2 2
Gt Zszum,twt Zstan,twt+ 1 Zstan,t+ 1
Varé, = o2 2 + w? + w? 2 > (40)
t Zszum,t (wt+ 1 Zstan,t+ 1 a)t Zstan,t) wt Zstan,th— 1 Zstan,t+ 1
dlatr=1, .. T-1.
Dla ostatniej obserwacji ¢ = T, mamy:
2 2 —
p(aT ‘ Yo G,\‘zum’ O‘S[{l}’l’ 7T(2)’ 5T7 1’ ZA\‘zum,T’ lean,T) - fN (5T ‘ 857’ Var(?T)’ (41)
gdzie $rednia i wariancja sg réwne:

2 2

g5 = O‘Tzszum,Tan 1 + yTwTZslan,T (42)
O 2 2 5
I GT + wTZstan,T
2 2
GT szum,TwTZ,\‘tan,T

Vara = 2 + 2 (43)

T GT wT Zstan,T

W modelu LL-GARCH, we wzorach (38)-(43) wystarczy natozy¢ warunki ograni-
czajace, tj. przyjaé, ze Zgan, = 1 oraz Zgy,,; = 1 dlat =1, ..., T. Podobnie postgpujemy
w modelu LL-SV, jednak w tym przypadku nalezy pamietaé, ze po lewej stronie row-
nania (38) i (41) trzeba dodatkowo uwzgledni¢ wektor zmiennych ukrytych hSV.

4. PRZYKEAD EMPIRYCZNY

Przedmiotem analizy byly notowania cen akcji spélki Zywiec w okresie od 3 stycznia
2007 do 30 czerwca 2009 roku. Wyboér spotki Zywiec nie byt przypadkowy, poniewaz,
po pierwsze, jest to spétka, ktéra ma stopy zwrotu zblizone do procesu IMA(1,1), co
jest konieczne aby$my mogli rozwaza¢ model lokalnego poziomu (por. (6)-(8)), po
drugie, jest to spélka o stosunkowo duzej ptynnosci.

Badany szereg czasowy skladat sie z T = 605 dziennych obserwacji. Jego wykres,
typowy dla spétek gietdowych, wraz z logarytmicznymi stopami zwrotu przedstawia
rysunek 1. Latwo mozna zauwazy¢, ze na przetomie sierpnia i wrze$nia 2007 nastgpit
gwaltowny wzrost poziomu cen, osiagajac maksymalna kwote 725 z1, z kolei w na-
stepnych miesigcach widoczna jest trwala tendencja spadkowa wraz z okresowym
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nasileniem zmiennosci. Na rysunku 2 przedstawiono wartosci funkcji autokorelacji
(ACF) i autokorelacji czastkowej (PACF). Wstepne wyniki wskazuja, ze stopy zwrotu
cen spotki Zywiec cechujg sie¢ niewielka, aczkolwiek istotna, ujemna autokorelacja
rzedu pierwszego i brakiem autokorelacji wyzszych rzedéw, co moze sugerowad, ze
mamy do czynienia z realizacjg procesu lokalnego poziomu.

25 800
20+ + 700
15+ + 600
0k + 500
5 + 400
+ 300
01 - 200
ST T+ 100
-10 S C S S e 0
o~ ~ o~ ~ o~ o~ o0 o0 o0 o0 o0 o0 [ N [N}
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Rysunek 1. Ceny akcji spotki Zywiec oraz ich logarytmiczne stopy zwrotu
w okresie od stycznia 2007 do czerwca 2009

Zrédto: obliczenia wlasne na podstawie informacji umieszczonych w serwisie gieldowym Domu Maklerskiego BOS: www.bossa.pl
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Rysunek 2. Wartosci funkcji autokorelacji (ACF) i autokorelacji czastkowej (PACF) dla logarytmicznych
stop zwrotu. Przerywang linig zaznaczono dolng i gorng granice 95% przedzial ufnosci

Zrédto: obliczenia whasne.

W dalszej kolejnosci dokonano estymacji parametréw wybranych modeli bayesow-
skich oraz poréwnano ich moc objasniajaca. Analizg objeto logarytmy cen akcji spétki
Zywiec, zgodnie z formula y, = 100 In (P,), gdzie P, oznacza cene zamkniecia. Nalezy
podkresli¢, ze za pomoca Ay; = 100 In (P — 100 In (P,_1) opisano logarytmiczne stopy
zwrotu, a logarytmy cen vy, traktuje sie jako realizacje procesu zintegrowanego w stop-
niu pierwszym. Oznacza to, ze w przypadku modelu lokalnego poziomu modelujemy
logarytmy cen, a nie, jak to ma najczeSciej miejsce w badaniach empirycznych, ich
pierwsze przyrosty.
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Rozwazono trzy nastepujace modele lokalnego poziomu: LL-GARCH-Student,
LL-GARCH i LL-SV. W celach poréwnawczych poddano dodatkowo analizie podsta-
wowy model stochastycznej zmiennosci, zgodnie z réwnaniem:

Ay, =@, + ¢, Ay,_,+¢e, € ~ N(O, 0?), (44)

gdzie €, ~ N(O, 6,2), 0} =0%h, h, = exp(hfv), hV = ohs  + &, 0 € (= 1,1), a takze

-1
& ~ N(0.7%).

Model bayesowski wymaga zatozeni a priori. Zatem dla wariancji y2 i 02 przyjeto
odwrécony rozkltad gamma z parametrami ¢ = 0,01 i d = 0,01, a dla wspétczynni-
kéw autoregresji ¢ i p zalozono uciety rozktad normalny o $redniej 0 i odchyleniu
standardowym réwnym 1. Réwniez stata ¢y ma rozktad a priori, bedacy rozktadem
normalnym o $redniej 0 i odchyleniu standardowym réwnym 1.

Tabela 3

Warto$ci brzegowej gesto$ci obserwacji, ranking modeli oraz informacje na temat liczby parametréw
i proces6w ukrytych w modelach LL-GARCH-Student, LL-GARCH i LL-SV

Model
LL-GARCH-Student LL-GARCH LL-SV N\%
Brzegowa
B 2,199E-65 2,789E-153 6,884E-09 3,505E-226

gesto$¢ obserwacji
Ranking modeli 2 3 1 4
Liczba proceséw

3 1 3 1
ukrytych
Liczba parametréow 6 4 4 5

Zrédlo: obliczenia wlasne.

W tabeli 3 znajdujg sie warto$ci brzegowej gestosci wektora obserwacji, bedace
podstawg poréwnania mocy objasniajacej modeli bayesowskich (zob. [16]). Poszczegdlne
wielkosci obliczono za pomocg metody Newtona i Raftery’ego [14] na podstawie miliona
cykli Gibbsa, w tym 50 tys. cykli spalonych. Dla poczatkowego stanu d( przyjeto warto$é
réowng 0. Warto$¢ poczatkowa warunkowej wariancji jest réwniez traktowana jako usta-

lona i réwna hZRH =1 dla procesu GARCH, i A%, ..o =0 dla procesu SV.

Jak widaé, pierwsze miejsce w rankingu uzyskat model LL-SV, w ktérym warunkowa
$rednia i wariancje traktowane sg jako odrebne procesy ukryte. Kolejny w rankingu
model to model lokalnego poziomu, w ktérym zakt6cenia losowe {¢;} i {5;} tworzg pro-
ces GARCH(1,1) z warunkowym rozktadem ¢-Studenta. Trzecig pozycje zajal najprostszy
model lokalnego poziomu, czyli LL-GARCH. Ostatnie miejsce w rankingu przypadio
standardowemu modelowi SV. Czynniki Bayesa obliczone dla modelu LL-SV wzgledem
LL-GARCH-Student i LL-GARCH, przy jednakowych prawdopodobienstwach a priori,
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wskazuja, ze model LL ze zmienno$cig stochastyczna jest o 56 rzedéw wielkosci lepszy
niz model lokalnego poziomu z zaktéceniami losowymi typu GARCH(1,1) i warunko-
wym rozktadem z-Studenta i az o 144 rzedy wielkosci lepszy od podstawowego modelu
LL-GARCH(1,1), z warunkowym rozktadem normalnym. Czynnik Bayesa obliczony dla
modelu LL-SV wzgledem SV wskazuje, ze model LL-SV jest o 217 rzedéw wielko$ci
lepszy niz podstawowy model stochastycznej zmiennos$ci. Okazuje si¢ wiec, ze najwiek-
sza moc objasniajacag uzyskal model LL-SV, czyli taki, w ktérym $rednig i warunkowe
wariancje traktuje si¢ jako odrebny proces stochastyczny, a nie, jak to ma miejsce w przy-
padku proceséw AR lub GARCH jako deterministyczng funkcje przesziosci procesu.

Tabela 4

Informacje a posteriori o parametrach w modelach LL-GARCH-Student i LL-GARCH
oraz LL-SV, obliczone dla cen akcji spétki Zywiec w okresie od stycznia 2007 do czerwca 2009

LL-GARCH-Student
al.szum b1 szum Vszum ait.stan b1 stan Vstan
0,1168 0,5511 2,7217 0,0602 0,8991 2,7413
(0,0694) (0,2817) (0,1942) (0,0224) (0,0471) (0,2049)
LL-GARCH
0,1890 0,4947 0,1535 0,7683
(0,0665) (0,1957) (0,0346) (0,0610)
LL-SV
2 2
Pszum Yszum - Pstan Vstan -
0,9855 0,4287 0,5901 2,0223
(0,0097) (0,2536) (0,0897) (0,5098)
SV
0 P1 o? p ¥ -

-0,0095 -0,0051 1,5789 0,6979 1,1898
(0,0039) (0,0041) (2,8125) (0,0065) (0,3103)

Zrodto: obliczenia whasne.

W tabeli 4 zawarto podstawowe informacje na temat rozktadéw a posteriori esty-
mowanych parametréw, takich jak warto§¢ oczekiwana oraz odchylenie standardowe
(umieszczone ponizej warto$ci oczekiwanej, w nawiasach potokragtych). Na podstawie
najbardziej prawdopodobnego modelu, czyli LL-SV, mozna stwierdzi¢, ze trwalo$é¢
zakl6cen losowych (szokéw), w zmiennosci {¢;} jest bardzo duza, o czym $wiadczy war-
to§¢ wspdlczynnika autokorelacji bliska wartosci jeden (pg;,,, = 0,9855). W przypadku
szokéw w $redniej, trwato$é zaktocen jest nieco mniejsza, poniewaz wspoétczynnik auto-
korelacji dla warunkowej wariancji w réwnaniu stanu (p,,,) wyniést 0,5901. Poniewaz
przyjeto zatozenie, ze rozklad a priori dla wspoétczynnika autoregresji jest ucietym
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rozktadem normalnym z parametrem u,, = 0,9, uzyskane wyniki poréwnano z wynikami
przy zatozeniu, ze u, = 0. W tym drugim przypadku warto$¢ oczekiwana i odchylenie
standardowe, dla parametru pg,,,,, byly réwne odpowiednio 0,9854 i 0,0096, natomiast
dla pgen wyniosly 0,5794 i 0,0925. Jak wida¢ (zob. tabela 4), rozktady a posteriori
nie réznig sie zasadniczo ksztaltem i polozeniem od rozktadéw a posteriori obliczo-
nych przy innych zalozeniach a priori. Oznacza to, Ze wstepne informacje na temat
wspoélczynnika autoregresji sg silnie zdominowane przez informacje zawarte w probie.
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Rysunek 3. Mediany a posteriori dla d; (t = 1, ..., 605), obliczone w modelu LL-SV
Zrédto: obliczenia wiasne.

Rysunek 3 przedstawia cigg median a posteriori dla zmiennej d; (t = 1, ..., 605),

obliczony w modelu LL-SV. Przedzialy o najwyzszej gestoSci a posteriori mialy bar-
dzo mala rozpietos$é, dlatego zrezygnowano z ich prezentacji. Mata, wzgledna rozpie-
to$¢ przedziatéw a posteriori wskazuje na duza precyzje oszacowania. Réwniez nie
zamieszczono na tym rysunku logarytméw cen, poddanych modelowaniu, poniewaz ich
warto$ci bardzo mocno pokrywaly sie z przebiegiem median a posteriori. Traktowania
$redniej jako odrebnego procesu stochastycznego pozwala zatem na bardzo elastyczny
opis dynamiki cen akcji.

Wyniki uzyskane dla parametréw struktury GARCH, w przeciwiefistwie do para-
metréw struktury SV, wskazuja na wiecksza trwalosé zaktécen w procesie $redniej, niz
odchylen od $redniej. Warto$¢ oczekiwana a posteriori liczby stopni swobody, w modelu
LL-GARCH-Student, w réwnaniu obserwacji i stanu ksztaltuje sie na zblizonym do
siebie poziomie, tj. 2,7. Fakt, Ze niemal cala masa prawdopodobienstwa a posteriori jest
skupiona ponizej warto$ci cztery oznacza, ze dane silnie odrzucajg hipoteze o istnieniu
kurtozy rozkladéw. Taka sytuacja wskazuje na rozktad warunkowy, wyraznie r6zny od
rozktadu normalnego i jednocze$nie sygnalizuje wystepowanie obserwacji nietypowych.

Wyniki otrzymane dla podstawowego modelu stochastycznej zmiennosci sg typowe
dla finansowych szeregéw czasowych o dziennej czestotliwosci (por. [19]).

Rysunek 4 prezentuje przebieg median rozktadéw a posteriori warunkowej warian-
¢ji, obliczony zgodnie ze wzorem (23). Warunkowg wariancje obliczono w modelu lokal-
nego poziomu LL, w ktérym zakt6cenia losowe sg procesem stochastycznej zmiennoSci.
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Rysunek 4. Mediany rozktadéw a posteriori dla warunkowej wariancji Var( Ay, | W,y 0) = w?+ 202,
t =1, ..., 605, obliczone w modelu LL-SV
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Zrodto: obliczenia whasne.

Jak widaé na rysunku 4, w miesigcach od sierpnia do pazdziernika 2007, a takze od
sierpnia 2008 do marca 2009 r. mozna zauwazy¢ znaczacy wzrost zmienno$ci. Poniewaz
we wzorze (23) mozna dokonaé¢ dekompozycji zmiennoéci na dwa odrebne procesy,
interesujace wydaje sie wnikniecie, ktéra zmienno$¢, czy ta zwigzana z odchyleniami od
$redniej czy tez ta zwiazana ze $rednig procesu, odgrywala w tym przypadku wieksza
role. Rysunek 5 opisuje przebieg median rozktadu a posteriori w réwnaniu obserwa-
cji, czyli zawiera graficzng prezentacje, jak ksztaltowala sie zmienno$¢ odchylen od
$redniej. Z kolei rysunek 6 zawiera przebieg median warunkowej wariancji w réw-
naniu stanu, czyli w réwnaniu $redniej procesu. Jak wida¢ na rysunku 5, warunkowa
wariancja miata stosunkowo spokojny przebieg poza nielicznymi okresami gwaltow-
nego nasilenia zmienno$ci. Szczegblnie wyraznie uwidacznia sie to we wspomnianej
juz drugiej potowie 2008 r. i pierwszym kwartale 2009 r., kiedy to mialo miejsce
zalamanie sie gléwnych $wiatowych indekséw gietdowych oraz bardzo silne ostabie-
nie ztotego. Obserwowana w tym okresie duza zmienno$¢ byta nastepstwem wzrostu
Swiatowej awersji do ryzyka, stabngcym sentymentem dla krajéw rozwijajacych sie,
i w konsekwencji odpltywem kapitalu zagranicznego z tych krajow3. Réwniez dwa
wczedniejsze, widoczne na rysunku 5, podokresy mogg by¢ skutkiem wpltywu wydarzen
na miedzynarodowym rynku finansowym, poniewaz pierwsze powazne zaburzenia
cen na rynku $wiatowym pojawily si¢ juz w sierpniu 2007, a ich nastepstwem byta
dlugotrwata przecena cen akcji wraz z ich silnym wzrostem zmienno$é¢4. Dotyczyto
to zwlaszcza matych i $rednich spétek, czyli m.in. spétki Zywiec. Z kolei na poczatku
2008 roku nastapito wycofywanie Srodkéw z funduszy inwestycyjnych, co zmuszalo je
do sprzedazy akcji i w ostatecznosci przyczynito sie¢ do poglebienia spadkéw i zwigk-
szenia niepewnos$ci na rynku gietdowym.

3 Analiza sytuacji gospodarczej w krajach Europy Srodkowej i Wschodniej, Raport NBP, http:/www.
nbp.pl/home.aspx?f=/publikacje/nms/nms.html (31.08.09).

4 Raport o stabilnosci systemu finansowego — czerwiec 2008 r., Raport NBP, http:/www.nbp.pl/home.
aspx?f=/systemfinansowy/stabilnosc.html (31.08.09).
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Rysunek 5. Mediany rozktadéw a posteriori dla warunkowej wariancji w réwnaniu obserwacji,
0% = exp(h%m,,) t =1, .., 605, obliczone w modelu LL-SV

Zrédlo: obliczenia wlasne.

O ile dla odchylen od $redniej tatwo mozna wyréznié¢ nieliczne podokresy zna-
czacego wzrostu zmiennoSci i tym samym powigzaé je z wydarzeniami na rynkach
finansowych, to w przypadku zmienno$ci samej $redniej, jak pokazuje przebieg median
na rysunku 6, w calym badanym okresie wystepowaly liczne, krétkotrwale przypadki
nasilenia zmienno$ci, ktérych przyczyny trudno jednoznacznie ustali¢. Wydaje sie jed-
nak, ze przynajmniej niektére z nich mogly by¢ powiazane z czynnikami specyficznymi,
zwiazanymi z dzialalnoscia spotki. W przypadku Zywca jako przyczyny zwiekszenia
zmienno$ci w $redniej mozna wymieni¢: dobre wyniki spétki w pierwszym poétroczu
2007 roku, deklaracja o skupie wlasnych akcji (we wrze$niu 2007 i pazdzierniku 2008)
oraz wyplata dywidendy (w kwietniu 2008).
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t =1, ..., 605, obliczone w modelu LL-SV

Zrédlo: obliczenia wlasne.
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5. ZAKONCZENIE

W niniejszym artykule przedstawiono model lokalnego poziomu i jego bayesow-
ska estymacje. Dla parametrow w modelu LL, analityczne wyznaczenie charaktery-
styk rozktadéw a posteriori jest bardzo trudne, dlatego tez w prezentowanym artykule
przedstawiono pelny uktad rozktadéw warunkowych. Do ich oszacowania stosuje sie
metody Monte Carlo z tancuchami Markowa, a zwlaszcza prébnik Gibbsa potgczony,
niekiedy z algorytmem Metropolisa i Hastingsa. Przyklad empiryczny, zawarty w arty-
kule, dotyczyl modelowania szeregu cen akcji spélki Zywiec. Na podstawie uzyska-
nych wynikéw mozna stwierdzié, ze modele lokalnego poziomu majg znacznie wiekszg
moc objasniajaca niz tradycyjny model stochastycznej zmiennosci, ktéry zajat czwarte,
ostatnie miejsce wsrdéd rozwazanych modeli. Traktowanie $redniej w modelach LL,
jako odrebnego procesu stochastycznego, a nie jako deterministycznej funkcji przeszto-
$ci procesu zwiekszyto znaczaco ich szanse a posteriori. Najbardziej prawdopodobny
okazal si¢ model LL-SV, czyli model, ktéry zawiera az trzy odrebne procesy ukryte.
Przeprowadzone badania potwierdzajg réwniez traktowanie Sredniej jako procesu
z zakléceniami typu SV. Okazuje sie wiec, ze zar6wno w opisie odchylen od $redniej,
jaki i samej $redniej mozna méwi¢ o okresach nasilenia zmiennosci. Wspomniane
okresowe nasilenia zmienno$ci mogg mie¢ swoje uzasadnienie w zmieniajgcych sie
czynnikach rynkowych.

Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu
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BAYESOWSKA ESTYMACJA MODELU LOKALNEGO POZIOMU O ROZKEADACH
DOPUSZCZAJACYCH WARUNKOWY ROZKEAD #-STUDENTA I ZMIENNA WARIANCIE

Streszczenie

W artykule oméwiono posta¢ i wlasnosci modelu lokalnego poziomu, w ktérym zakl6cenia losowe,
w réwnaniu stanu i obserwacji, podlegaja procesowi zmiennoSci stochastycznej (SV) lub GARCH(1,1).
Zasadniczym celem bylo opracowanie metod numerycznych wykorzystywanych w schemacie wnioskowania
bayesowskiego w kontekscie rozwazanych modeli. Przyklad empiryczny, zawarty w artykule, dotyczyl wybranej
spotki notowanej na GPW w Warszawie. Uzyskane wyniki wskazujg, ze najbardziej prawdopodobny okazat
sie¢ model LL-SV, ktéry uzyskal znaczng przewage na standardowym modelem stochastycznej zmiennosci.

Stowa kluczowe: Model lokalnego poziomu, bayesowskie testowanie modeli, warunkowa heteroske-
dastycznosé

BAYESIAN ESTIMATION OF LOCAL LEVEL MODEL WITH STUDENT-t DISTURBANCES
AND TIME-VARYING CONDITIONAL VARIANCE

Summary

The paper presents the general LL (Local Level) model with time-varying conditional variance, recently
proposed by Stock and Watson. The main purpose is to present the Bayesian estimation and model comparison
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of different local level models with Normal GARCH, Student-t GARCH and SV disturbances. We are
particularly interested how the different specifications of the conditional variance affect the explanatory
power of a set of competing models. We apply the LL models to logarithmic transformations of the original
prices of Zywiec, Polish company listed on the WSE. The model selection and posterior estimates provide

strong evidence in favor of a model with SV disturbances in the core component, and the transitory
component.

Key words: Local level model, Bayesian Model Comparison, Conditional Heteroscedasticity



PRZEGLAD STATYSTYCZNY
R. LVII - ZESZYT 2-3 - 2010

PAWEL CABALA

ZASTOSOWANIE WSPOLCZYNNIKA KONKORDANCIJI
W POMIARZE ZGODNOSCI OCEN EKSPERTOW

1. UWAGI WSTEPNE

Wedlug tzw. koherencyjnej teorii prawdy prawdziwe jest to, co jest wewnetrz-
nie spdjne, co do czego istnieje zgoda. Zgodno$¢ ocen wyrazanych przez ekspertow
jest podstawa formutowania sadéw ogélnych, ktére jednak — wbrew postulatom teorii
koherencji — nie zawsze okazujg sie sagdami prawdziwymi. Znane z historii biznesu
przypadki pomylek ekspertéw doprowadzaly do powaznych dysfunkcji wdrazanych
rozwigzan, upadku przedsiebiorstw, a takze kosztujacych zycie ludzi katastrof prze-
mystowych. Mimo ryzyka bezkrytycznego polegania na opiniach ekspertéw, bledéow
jednomyslnosci iich skutkéw spotecznych, wydaje sie, ze nie ma lepszej alternatywy.
Ryzyko wystawienia btednej oceny bywa jeszcze wieksze, gdy polegamy na jednej
tylko opinii.

Weryfikacja zgodnosci ocen odgrywa doniostg role tak w zakresie badan diagno-
stycznych jak i w studiach prospektywnych (np. foresighting). Rzetelna ocena ztozonych
zjawisk spoleczno-gospodarczych nie jest w praktyce mozliwa bez odwolywania sie
do opinii ekspertéw. W analizie i projektowaniu systeméw zarzadzania przedsiebior-
stwem ekspertami sg nie tylko konsultanci zewnetrzni, lecz przede wszystkim kadra
menedzerska, ktéra jest odpowiedzialna za przygotowanie i wdrazanie strategii.

Jezeli zgodno$¢ wystawionych przez grupe ekspertéw ocen jest na odpowiednio
wysokim poziomie, to jesteSmy uprawnieni do formulowania sadéw ogélnych. Sad
ogdlny w tym przypadku jest $rednig (lub sumg) wystawionych ocen przez wszystkich
ekspertéw. Odnotowana rozbiezno$é¢ ocen nie uprawnia nas do wykonywania takich
operacji. Stosowana praktyka odrzucania ocen skrajnych i przyjmowania $redniej pozo-
stalych ocen jest réwniez niedopuszczalna z metodologicznego punktu widzenia. Sprawg
otwartg pozostaje odpowiedZ na pytanie, jakie dzialania nalezy podjaé¢ w przypadku
braku zgodno$ci w ocenach.

Generalnie istniejg trzy zZrédla braku zgodnoSci w opiniach na temat danego
obiektu. Pierwszym jest niska kompetencja grupy oséb oceniajacych (nie chodzi
tyle o niskie kompetencje poszczegblnych oséb, lecz o brak kompetencji catej grupy
oceniajacych). Drugi powéd braku zgodnosci jest zwigzany z niewlasciwie zorga-
nizowanym procesem oceny. Trzecim Zrédlem niezgodnosci jest Zle zdefiniowany
obiekt oceny.
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Stwierdzenie braku zgodno$ci w ocenach umozliwia podjecie dzialan majgcych
na celu eliminacje przyczyn niezgodnosci badZz — gdy przyczyny sa niemozliwe do
usuniecia — powstrzymanie sie od formulowania oceny ogdlne;j.

W praktyce badawczej do oceny zgodnosci ocen (preferencji) czesto wykorzystuje
sie metody analizy korelacji rang. Proces oceny sprowadza si¢ wtedy do realizacji
trzech faz badawczych. W fazie pierwszej ustalany jest stopnien wspélzaleznosci miedzy
ocenami ekspertéw na temat wzglednej pozycji badanych obiektéw. W fazie drugiej
przeprowadzane sg odpowiednie testy niezaleznosci. Faza trzecia polega na sporza-
dzeniu ostatecznego porzadku rangowego badanych obiektéw.

Artykut niniejszy przedstawia zagadnienie analizy zgodnoSci ocen z wykorzystaniem
metod korelacji rang oraz dyskusje nad zaletami i ograniczeniami stosowania tych
metod. Zwrécono uwage przede wszystkim na dwa zagadnienia: pomiar zgodno$ci
miedzy ocenami co najmniej trzech ekspertéw oraz problematyke pomiaru zgodnosci
w przypadkach wystepowania tzw. rang wigzanych.

2. POMIAR ZGODNOSCI USZEREGOWAN MOCNYCH

Dwa czynniki maja rozstrzygajace znacznie w pomiarze zgodno$ci ocen ekspertow.
Sg to: ilo$¢ szeregéw preferencyjnych oraz rodzaj skali porzadkowej. Szereg prefe-
rencyjny odzwierciedla uporzadkowanie zbioru obiektéw (elementéw) dokonane przez
danego eksperta (obserwatora, sedziego, jurora). Kazdemu obiektowi nadawana jest
ranga okreslajgca jego pozycje wzgledem pozostatych obiektéw na skali porzagdkowe;j.
Rodzaj skali porzadkowej (mocna lub staba) ma natomiast wplyw zaréwno na sposéb
obliczen, jak i na dobdr odpowiedniego testu istotnosci.

Do pomiaru zgodno$ci uporzadkowan miedzy dwoma szeregami preferencyjnymi
stosuje sie wspolczynnik korelacji rang p Spearmana lub wspélczynnik korelacji rang
7 Kendalla. Gdy mamy do czynienia z wiecej niz dwoma szeregami rangowymi, wow-
czas najczeSciej stosowanym miernikiem oceny zgodnos$ci preferencji jest wskaznik
konkordancji W Kendalla (concordance coefficient), zwany wspétczynnikiem zgodnosci
[1] lub precyzyjniej: wspotczynnikiem zgodno$ci uporzadkowan wielokrotnych [5].

Ponizej skoncentrujemy sie na problemie oceny zgodnoS$ci miedzy wiecej niz dwoma
uszeregowaniami (m > 2). Rozwiniete zostanie réwniez zagadnienie uszeregowan sta-
bych (tzw. rang wigzanych - tied ranks), ktére mimo ze komplikuje obliczenia, ma
niebagatelne znacznie praktyczne.

Pomiar stopnia zgodno$ci uporzadkowan sprowadza sie do konstrukcji wspol-
czynnika, w ktérym licznik wyraza warto$¢ odzwierciedlajacg stopien rzeczywistych
powigzan miedzy szeregami preferencyjnymi (S), a mianownik analogiczng warto$¢,
jednak dla sytuacji pelnej zgodnosci uporzadkowan rangowych, czyli maksymalnie
mozliwg do uzyskania (Spay).

Range j-tego obiektu (gdzie j=1,2,...,n) nadang przez i-tego eksperta
(i=1,2, ..., m) oznaczmy a;;. W wyniku oceny n obiektéw dokonanej przez m obser-
watoréw otrzymujemy macierz uporzadkowan, ktorej wiersze przedstawiaja szeregi
preferencyjne, a kolumny rangi nadane obiektom przez kolejnych ekspertow:
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a, ap, ... a,
Ay Ay we Gy,
R

Wyrézniamy dwa typy uporzadkowan rangowych (czyli szeregéw preferencyjnych):
mocne i stabe (o rangach niepowigzanych i rangach powigzanych). Najpierw omé-
wimy pierwszy przypadek, czyli zagadnienie pomiaru zgodnosci miedzy szeregami
o uporzadkowaniu mocnym.

Rozwazmy przyktad podany w tabeli 1. Pieciu obiektom A, B, C, D oraz E (n = 5)
zostaly nadane rangi przez trzech ekspertéw (m = 3). Rangi te nie sg powigzane, co
oznacza ze mamy do czynienia z uporzadkowaniem mocnym.

Tabela 1
Przyklad trzech szeregéw preferencyjnych o uporzadkowaniu mocnym
Wyszczeg6lnienie A B C D E Suma szeregdéw
ekspert 1 4 2 5 1 3 15
ekspert 2 3 1 4 2 5 15
ekspert 3 2 3 5 1 4 15
Suma rang (R;) 9 6 14 4 12 45

Zrodto: opracowanie wiasne.

W uporzadkowaniu mocnym wszystkie liczby oznaczajace pozycje ocenianych
obiektéw sg rézne. Méwigc inaczej ekspert jest w stanie rozrézni¢ wazno$¢ ocenianych
obiektéw (uszeregowac je w kolejnosci waznosci). Bez wzgledu na porzadek takiego
uszeregowania, suma rang dla danego szeregu jest rowna sumie n pierwszych liczb

naturalnych, czyli w Jezeli wszystkie szeregi preferencyjne bedg miaty porzadek

L mn(n+ 1 ’ .
mocny, to suma sum tych rang bedzie réwna %, a $rednia arytmetyczna sum

m(n+1)
2

rang . W zapisie formalnym:

a) suma rang R; dla j-tego obiektu:
m
R = Day M
b) suma sum rang wszystkich n obiektéw:

ZRj:w’ )
j=1
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¢) $rednia arytmetyczna sum rang dla wszystkich n obiektow:

R:%f;lez—m(”; D 3)
=

Jezeli sume kwadratéw odchylen R; od $redniej R oznaczymy jako S, to:

n

S = il<Rj_R)2: Z(Rj_m(n2+ 1))2 (4)
j=

j=1

Wielkos¢ S osigga maksymalng warto$é (ktéra oznaczymy S,,..) tylko w przypadku
pelnej zgodno$ci rang miedzy szeregami preferencyjnymi. W takiej sytuacji sumy rang
R; dla kolejnych obiektéw bedg réwne: m, 2m, ..., jm, ..., nm (lub w dowolny{n innym
porzadku). Maksymalng warto$¢ sumy kwadratow odchyleni R; od $redniej R mozna
wyznaczy¢ w spos6b nastepujacy:

n

2 2
Smax = Z(jm—im(n; D) =m? Z<j2—2j(n;1)+(nzl) ) 5)

j=1 Jj=1

a poniewaz suma kwadratéw » pierwszych liczb naturalnych wynosi nin+ 1)6(2n ha 1),

wiec

2 2 2(p3 _
S :m2<n(n+1)6(2n+1)_n(n-2i-l) +n(n11) )Zm (}12 n). ©

Wspétczynnik zgodnosci W jest ilorazem rzeczywistej wielkosci S i wielkosci Sy,41,
czyli maksymalnej mozliwej do uzyskania. Ostatecznie:

1)\?
S (R,_m(L>
S J=1\" 2
W= = T 5 , (7)
1am*(n®—n)

Wspétczynnik W osigga wartosci od 0 do 1. W przypadku catkowitej niezgodnosci
uszeregowan S wyniesie zero badz bedzie relatywnie niskie w poréwnaniu z S,;.

Dla przyktadu podanego w tabeli 1 stopien zgodnoSci ocen trzech ekspertéw wyra-
zony wspblczynnikiem konkordancji wynosi:

_ 12 S ) _12-68 _
W=3205- s>j§<R.f— 9)"="Togo = 0756

3. POMIAR ZGODNOSCI USZEREGOWAN SEABYCH

Rangi powigzane oznaczajg sytuacje, w ktorej eksperci oceniajacy obiekty uznajg,
ze nie ma réznicy miedzy niektérymi z tych obiektéw. Brak réznicy w ocenie oznacza,
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ze jedna (lub wiecej) ranga wigze co najmniej dwa obiekty. Mozemy przy tym rozwazy¢
dwa szczegélne przypadki:

a) obserwatorzy proszeni sg o uszeregowanie n obiektéw w skali od 1 do 7 i nie
sa w stanie rozr6znic¢ istotnosci miedzy niektérymi obiektami, w zwigzku z tym nadaja
nierozréznialnym obiektom te samg range. Przykladowo szereg: 6, 2, 3, 1, 3,4, 8,7, 6
oznacza, ze obserwator nadat rangi 9 obiektom, przy czym nie byt w stanie dostrzec
réznicy miedzy obiektem 11 9 oraz 3 i 5 (pozycje te sa zwigzane tg sama ranga),

b) obserwatorzy proszeni sg o uszeregowanie n przedmiotéw w skali od 1 do k,
gdzie k jest liczbg naturalng, ale mniejsza od n. Przykladowo obserwator jest pro-
szony o ocene 10 obiektéw, przy czym ocena ma by¢ dokonana w skali od 1 do 7.
Naturalnym jest, ze w takim przypadku cze$¢ obiektow bedzie musiata by¢ zwigzana
ta samg rangg.

Jezeli wyniki ocen ekspertéw daja szeregi z rangami wigzanymi i jezeli chcemy
postuzy¢ sie w pomiarze zgodno$ci wspétczynnikiem konkordancji, konieczne jest zasto-
sowanie metody rang usrednionych (mid-rank metod). Metoda ta polega na usrednieniu
rang powigzanych w taki sposéb, by daly szereg analogiczny do szeregu, w ktérym
wszystkie obiekty sg rozréznialne. W wyniku takiego przeksztalcenia otrzymujemy
uszeregowanie, ktérego suma rang jest réwna w, czyli réwna sumie analogicz-
nego szeregu o uporzadkowaniu mocnym. W tabeli 2 pokazano przyklad zamiany rang
wigzanych na rangi usrednione.

Tabela 2
Przyktad przeksztalcania rang wigzanych
Numer obiektu A B C D E F G H I Suma rang
Rangi eksperta: 6 2 3 1 3 4 6 7 6 38
Rangi usrednione: 7 2 3,5 1 3,5 5 7 9 7 45

Zrodlo: opracowanie wiasne.

Jak widaé¢ w tabeli 2 surowe wyniki rangowania dajg szereg, ktérego suma jest
réwna 38. Obiekt D otrzymal range 1, a obiekt B range 2. Obiekty C oraz E sg
zwigzane tg samg rangg 3. W celu zamiany na rangi usrednione nalezy ich pozycje
usrednié, a poniewaz zajmujg one w kolejnosci rangowania pozycje 3 i 4 (po D i B)
wiec obiekty te otrzymujg range 3,5 (3—}_74) Piata pozycje w kolejnosci zajmuje obiekt
F ktory otrzymal range 4, lecz ze wzgledu na dwie poprzedzajace go rangi wigzane
otrzymuje range 5 (przed nim znalazly sie juz 4 obiekty D, B, C i E). Obiekty A, G
i I wigze z kolei ranga 6, a poniewaz zajmujg one kolejne pozycje 6, 7 i 8, to otrzy-
mujg range 7 <w> Ostatnig pozycje (czyli range 9) zajmuje obiekt H, ktérego
pierwotna ranga wyniosta 7. Suma rang w ten sposéb usrednionych wynosi 45 i jak
mozna sprawdzi¢ jest réwna sumie pierwszych 9 liczb naturalnych.
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Poza u$rednieniem rang nalezy wprowadzi¢ korekte w mianowniku wspélczynnika
konkordancji (Sypax). W tym celu dla szeregéw, w ktérych wystepuja rangi powigzane
oblicza sie wartos$¢ T;:

= 2 (5= 1) ®

gdzie k oznacza liczbe grup posiadajacych ta samg range (j = 1, 2, ..., k) w i-tym sze-
regu, a symbol #; liczbe identycznych rang wigzanych w danej grupie. W szeregu
pokazanym w tabeli 2 wystepuja dwie grupy rang o identycznych rangach wigzanych
(k = 2); w pierwszej grupie sa dwie identyczne rangi wigzane (obiekty C i D otrzymaly
range 3,5, czyli ¢1 = 2), a w drugiej — trzy takie same rangi wigzane (obiekty A, G, I
maja range 7, czyli t, = 3). Stad:

7, = 15((2° - 2)+ (37~ 3) = 25.

Dla szeregu o uporzadkowaniu mocnym (bez rang zwigzanych) suma kwadratéw
3_
odchylen od $redniej wynosi L ¥ n czyli w naszym przypadku jest réwna 60 (n = 9).

3 _
Wielkos¢ 2 L T, jest suma kwadratéw odchylen od $redniej szeregu z rangami

wigzanymi (w przykladzie: 60 - 2,5 = 57,5). Mozna bezposrednio sprawdzié, ze suma
kwadratéw odchylen od $redniej dla szeregu z rangami u$rednionymi (drugi wiersz
tabeli 2) jest réwna 57,5.

Dla m szeregdw z rangami wigzanymi warto$¢ T:

r= 2T, ©)

oznacza poprawke na rangi wigzane wystepujace we wszystkich szeregach. W przy-
padku pelnej zgodno$ci miedzy m szeregami rangi wigzane dotyczg tych samych obiek-
tow, dlatego wielko§¢ T mnozymy przez m. Ostatecznie wspolczynnik konkordancji
dla rang powigzanych jest réwny:

n mn+ 1)\?
S Z,_1<R 2 )
W= > = . (10)
S mT 1 5/
1am*(n®—n)—mT

4. UOGOLNIONA FORMUEA WSPOLCZYNNIKA KONKORDANCJI I TESTY ISTOTNOSCI

Ponizej przedstawimy propozycje dogodniejszego sposobu obliczania wspélczyn-
nika konkordancji, ktérg warto stosowaé zwlaszcza w przypadku wystepowania rang
wigzanych:
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W=—= (11)

gdzie

m,n

6= 3 (a,- 31, (12

ij=1

Wielko$¢ G jest sumg kwadratéow odchylen wszystkich rang od $redniej szeregu.

Z definicji Srednie wszystkich szeregéw sa réwne i wynoszg (n-; 1), bez wzgledu

na wystepowanie rang powigzanych (i pod warunkiem, ze rangi powigzane zostang
u$rednione).
Suma kwadratéw odchyleni od $redniej szeregu, w ktérym nie wystepuja rangi
3

wigzane wynosi L 2 Ly Majac m takich szeregéw otrzymujemy:

mG="——"177"""= Sy (13)

W przypadku wystepowania rang wigzanych prawdziwe jest z kolei réwnanie:
mG = Spax — mT. (14)
Rownanie powyzsze pozwala na wyznaczenie T, bez konieczno$ci zliczania ilo$ci

rang powigzanych, wyznaczania dla kazdego szeregu T;, a nastepnie sumowania tych
warto$ci. Warto wiec w praktyce korzystaé¢ z ponizszej formuty:

1 2 3
S o — MG m?(n3—n)—mG (3 —n
7= Sma T _ 12 - = (u ) ¢ (15)

Wyznaczanie wielkoSci T jest niezbedne do przeprowadzenia testu istotnosci dla
szeregéw z rangami wigzanymi, ktére przedstawiamy ponizej.

Zaktadajac, ze eksperci w swych opiniach sg niezalezni, mozemy uznaé, ze poja-
wienie si¢ konkretnego uktadu uszeregowan jest réwnie prawdopodobne jak kazdego
innego. Na tej podstawie mozna zidentyfikowaé rozktad S. Dla danego m i n istnieje
(n!)m wszystkich mozliwych uszeregowan rangowych. Dla niskich warto$ci 72 i n opra-
cowano tablice rzeczywistego rozkladu prawdopodobiefistwa uzyskania okreslonej war-
tosci S. I tak M. Kendall podaje rozklady prawdopodobiefistwa uzyskania wartosci S
dla nastepujacych wielkosci: a) n = 3; 2 <m < 10b)n =42 <m < 6,¢c)n =5,
m = 3. Bardziej podreczne sa tablice rozkladu S na poziomach istotnosci ¢ = 0,05
10,01, dla 3 <n <7 oraz 3 <=m < 20 ([9], a w polskiej literaturze: [12]).

Dla liczby obiektéw wiekszej od siedmiu (n > 7) zadowalajagcym przyblizeniem
rzeczywistego rozktadu S jest rozklad chi-kwadrat. Dla uszeregowan mocnych (bez
rang wigzanych) warto$¢ statystyki:



Zastosowanie wspdtczynnika konkordancji w pomiarze zgodnosci ocen ekspertéw 43

S

S (16)
ﬁmn(n +1)

2Z=mh—-1DHW=

poréwnujemy z wartoscig x2 odczytang z tablic rozkladu chi-kwadrat dla n - 1 stopni
swobody (df) oraz dla zalozonego poziomu istotnosci «. Jezeli w szeregach preferen-
cyjnych wystepujg rangi wigzane, to warto$¢ chi-kwadrat obliczamy na podstawie
statystyki:

X = S TR (17)

1
Wmn(n-i—l)—n_lT

Testowanie istotno$ci statystycznej wspoétczynnika konkordancji polega na posta-
wieniu hipotezy zerowej (Hg), ktéra glosi ze badane szeregi rangowe nie sg ze sobg
powigzane. Hipotez¢ zerowg odrzucamy, gdy obliczona warto$¢ x? (lub wartos¢ S,
jezeli korzystamy z tablic rzeczywistego rozktadu S dla n < 7) jest réwna lub wyzsza
niz x2, czyli wartosci odczytanej z tablic rozktadu chi-kwadrat dla df = n -1 stopni
swobody przy danym poziomie istotnosci a.

Przyktadowo dla szeregéw podanych w tab. 1 warto$¢ wspétczynnika W wyniosta
0,756. MieliSmy tam do czynienia z oceng pieciu obiektéw dokonang przez trzech
ekspertéw i wszystkie szeregi mialy porzadek mocny. W takim wypadku najlepiej jest
skorzystaé z opracowanych tablic rzeczywistego rozkladu S, z ktérych mozemy odczytad,
ze dlan=51m=3 oraz dla ¢ = 0,05 warto$¢ krytyczna S wynosi 64,4. Poniewaz
rzeczywista warto§¢ S w tym przykladzie wyniosta 68, wiec przy a = 0,05 hipoteze
zerowg nalezy odrzucié na korzy$¢ stwierdzenia, ze miedzy badanymi szeregami istnieje
statystycznie istotna zalezno$¢. Dla poréwnania z tablic podanych przez M. Kendalla
mozna odczytaé, ze prawdopodobienstwo uzyskania wartoéci S = 64 wynosi 0,045.

5. INTERPRETACJA WYNIKOW POMIARU

Celem oceny zgodnosci miedzy szeregami preferencyjnymi jest ustalenie ostatecz-
nego porzadku rangowego. Ostateczne rangi sg wyznaczane na podstawie Sredniej (lub
sumy) rang dla badanych obiektéw. Porzadek taki mozemy jednak ustali¢ dopiero po
stwierdzeniu satysfakcjonujgcego poziomu zgodno$ci miedzy ekspertami (obserwato-
rami). Stad wlasnie wynika potrzeba pomiaru stopnia zgodnoSci.

OdpowiedZ na pytanie, jaka warto$¢ wspétczynnika konkordancji §wiadczy o zgod-
nosci uporzadkowan nie jest prosta. Warto§¢ wspolczynnika W ksztaltuje sie w prze-
dziale od 0 do 1, gdzie 1 oznacza pelng zgodno$é uporzadkowan, a 0 brak zgodnosci.
Bardziej przemawiajacym do intuicji sg wspétczynniki korelacji, ktérych wartosci ksztal-
tujg sie od -1 do 1, gdzie warto$ci ujemne odzwierciedlajg sile niezgodnos$ci, wartosci
dodatnie site zgodno$ci. Taka interpretacja jest prosta, gdy mamy do czynienia z dwoma
szeregami (méwigc szerzej dwiema zmiennymi). W miare wzrostu liczby szeregéw
ros$nie jednak ilo$¢ rang, ktére zostang przypisane temu samemu obiektowi, co sprawia
ze maleje poziom maksymalnego mozliwego nieuporzadkowania miedzy szeregami.
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Zjawisko to jest wyraznie widoczne, gdy przesledzimy zalezno$¢ miedzy wspétczyn-
nikiem konkordancji a wspétczynnikiem korelacji rang Spearmana (p). Ogélng ocene
zgodnosci miedzy m > 2 szeregami preferencyjnymi mozna bowiem wyrazi¢ poprzez
obliczenie $redniej wspélczynnikéw korelacji rang p dla wszystkich mozliwych par
uporzadkowan rangowych.

Powréémy do przyktadu (tab. 1), w ktérym trzech ekspertéw ocenialo pie¢ obiektow
na skali porzadkowej, a wspétczynniki konkordancji wyniést 0,756. Wyrazimy teraz
0gblng zgodnos¢ ekspertéw za pomocg Sredniej arytmetycznej wspétczynnikéw p. Jak
wiadomo wspétczynniki korelacji rang Spearmana stuzy do oceny sity zwigzku miedzy
dwiema cechami i jest obliczany wg wzoru:

B 622 1(d))°

n-—n

o=1 , (18)
gdzie d; jest réznicg rang dla j-tego obiektu. W przykladzie z tab. 1 mamy 3 mozliwe
pary uszeregowan. Obliczmy p; ; (wspélczynnik korelacji miedzy szeregami eksperta
11 2), p1 3 (migdzy szeregiem eksperta 1 i 3) oraz p; 3 (czyli migdzy szeregiem 2 i 3),
a nastepnie usredniamy otrzymane wyniki. Srednia wszystkich mozliwych par pg,
wynosi dla naszego przyktadu:

0,t0,,t0
_ P12 13,3 23 _ 06+ 03,7 +006 _ 0,633.

av

Jak widaé uzyskany wynik (0,633) jest wartoScig nizszg od obliczonego wcze$niej
wspoélczynnika W (0,756).
Istnieje relacja liniowa miedzy wspétczynnikiem konkordancji W a $rednig wspot-

m
czynnikéw korelacji rang p Spearmana. Dla <2> wszystkich par obserwatoréw, a wiec

i szeregdw preferencyjnych mozna wyznaczyé wartosci p, a nastepnie obliczy¢ $rednig
dla wszystkich parl.

Srednia wspélczynnikéw korelacji rang Spearmana (p,,,) jest powiazana ze wspél-
czynnikiem W nastepujaco:

_mW-1

Ogy = m—-—1 - (19)

Gdy wspoélczynnik zgodnosci W = 0, to $rednia wspdlczynnikéw korelacji rang
Spearmana wyniesie 0, = — ﬁ Jest to najmniejsza warto$¢ jakg moze osiggnaé pg,
(w miare wzrostu liczby szeregéw, bedzie sie zbliza¢ do zera). Gdy W =1 to p,, = 1.
Z kolei dla p,, réwnego zero, wspotczynnik W wyniesie % Zalezno$¢ miedzy tymi
wspolczynnikami dla m = 3, 5, 10 i 100 pokazano na rysunku 1. W przypadku analizy

wiecej niz 100 szeregéw warto$¢ p,,, mozna uznaé¢ za réwng W (dla m = 100, wartosci
W = 0 odpowiada warto$¢ pg, = -0,01).

1 Jest to przewaga p nad 7, dla ktérego nie ma prostej metody interpretacji w kategoriach $redniej
z par m > 2 uszeregowan.
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Zrédto: opracowanie wiasne.

Przedstawiona wyzej zalezno$¢, pokazuje problemy z wla$ciwg interpretacjg wspo6t-
czynnika konkordancji. Rozwazmy nastepujgcy przyktad. Grupa trzech ekspertéw usta-
lita rangi dla 20 czynnikéw ryzyka w zwigzku z realizacjg inwestycji i wspétczynnik
konkordancji wyniést 0,6. Te same 20 czynnikéw ryzyka dla tej samej inwestycji ocenita
inna grupa, tym razem 7 ekspertéw i wspétczynnik W wyniést 0,8. Wida¢ wigc wyraz-
nie, ze druga grupa jest bardziej zgodna w ocenie niz grupa pierwsza. Nie ma jednak
jednoznacznej odpowiedzi na pytanie, czy réznica ta jest istotna statystycznie.

6. PRZYKEAD POMIARU ZGODNOSCI SZEREGOW Z RANGAMI WIAZANYMI

W badaniach majacych na celu ustalenie wplywu tzw. gospodarki opartej na wiedzy
(GOW) na funkcjonowanie polskich przedsiebiorstw jednym z etap6w badawczych byto
opracowanie zestawu kryteriéw oceny pozwalajacych na ocene stopnia tego wptywu [4].
Z uwagi na fakt, iz pojecie GOW jest nieostre uznano, ze nalezy dobraé nie jedno,
lecz zestaw kryteriéw oceny stopnia takiego wplywu. Przejawem tego wplywu miat
by¢ poziom zaawansowania systemu zarzadzania wiedza w przedsiebiorstwie.

Na podstawie studiéw literatury przedmiotu zidentyfikowano kilkadziesiat naj-
czedciej podawanych wlasciwosci sytemu zarzadzania wiedzg. Ostatecznie uznano, iz
najczesciej opisywanymi cechami, ktére moglyby staé sie kryteriami oceny systemu
zarzadzania wiedzg w przedsiebiorstwie sg: K1 — grupowe rozwigzywanie problemoéw,
K2 - bariery w dzieleniu sie wiedza, K3 — czestotliwo$¢ aktualizacji baz danych, K4
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— dzielenie si¢ wiedza z kooperantami, K5 - uzyteczno$¢ systeméw informatycznych,
K6 - stopien zaawansowania systeméw informacyjnych, K7 — narzedzia wspomagajace
zarzadzanie wiedza, K8 - znajomo$¢ technologii informatycznych, K9 - dziatalnosé
badawczo-rozwojowa, K10 — wspétpraca w zakresie rozwoju z innymi firmami, K11
- poziom wyksztalcenia pracownikéw, K12 — szkolenia pracownikéw, K13 — stopien
komputeryzacji stanowisk pracy.

Grupe 14 pracownikéw naukowo-dydaktycznych Uniwersytetu Ekonomicznego
w Krakowie poproszono o dokonanie oceny stopnia istotno$ci wymienionych kryte-
riébw z uwagi na ocene wplywu GOW na przedsiebiorstwo. Przyjeto, ze kryteria beda
oceniane w skali od 1 do 3, gdzie ocena 1 oznaczata umiarkowang istotno$¢, ocena 2
wysoka istotno$é, a ocena 3 bardzo wysoka istotno$é danego kryterium.

Wyniki przeprowadzonej oceny 13 kryteriow (K1 do K13) dokonanej przez 14
ekspertéow (E1 do E14) zestawiono w tabeli 3.

Tabela 3

Surowe wyniki oceny istotnoéci dobranych kryteriéw

K1 K2 K3 K4 K5 Ké K7 K8 K9 K10 | K11 | K12 | K13
El 3 3 2 3 1 2 1 2 2 1 1 3 1
E2 1 1 1 1 3 3 3 2 2 2 3 2 1
E3 3 2 3 1 3 1 2 3 2 1 2 1 2
E4 2 3 1 2 2 2 3 1 2 1 3 3 1
E5 1 1 3 3 2 2 2 1 3 2 1 3 1
E6 2 2 2 2 2 3 2 2 3 3 2 3 2
E7 3 2 3 2 3 2 2 1 2 3 3 2 2
E8 3 2 2 2 2 3 3 2 3 2 1 1 1
E9 3 2 2 3 3 2 3 2 2 3 1 2 1
E10 3 3 2 2 1 2 2 2 3 2 2 1 2
Ell 3 2 2 1 3 2 2 3 2 1 3 2 2
E12 1 3 3 1 2 3 3 2 3 2 3 2 2
E13 1 1 2 1 3 2 3 3 2 2 3 3 1
E14 2 1 2 1 2 2 3 2 3 1 3 2 2

Zrodlo: opracowanie wiasne.

Jak widaé¢ z zaprezentowanych w tabeli 3 danych mamy do czynienia z oceng
13 obiektéw dokonang przez 14 obserwatoréw (n = 13, m = 14). Ze wzgledu na przyjeta
skale oceny wszystkie szeregi majg rangi wigzane. W celu obliczenia wspétczynnika
konkordancji konieczne jest przeprowadzenie procedury usredniania rang wigzanych.
I tak w szeregu pierwszym (E1) z tabeli 3 kryteria K1, K2, K4 oraz K12 otrzymaly
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najwyzsza ocene w przyjetej skali (3). Oznacza to, ze pozycje tych kryteriéw (obiek-
téw) sg sobie réwne i jednocze$nie najwyzsze. Te cztery pierwsze miejsca uSredniamy:

% i otrzymujemy dla tych obiektéw range usredniong 2,5. Dalej, kryteria

K3, K6, K8 i K9 otrzymaly te samg ocene (2), a zatem je uSredniamy biorac pod

uwage ich kolejne pozycje w szeregu: W = 6,5. Ekspert 1 najnizej ocenit (1)

kryteria K5, K7, K10, K11 oraz K13. Stad rangi wigzane dla tych kryteriéw wyniosa:

o+ 10+1 é tla+ 13 11. Podobnie obliczenia przebiegajg dla pozostatych szeregéw.

Wyniki obliczen pokazano w tabeli 4.

Tabela 4

Rangi u$rednione dobranych kryteriéw

K1 K2 K3 K4 | K5 | K6 K7 K8 K9 | K10 | K11 | K12 | K13 ti

E1l 25| 25 6,5 2,5 11| 65 11 6,5 6,5 11 11 2,5 11 20
E2 11 11 11 11| 25| 25 2,5 6,5 6,5 65| 25 6,5 11 20
E3 2,5 7 25 (11,5 | 25| 11,5 7 2,5 7| 11,5 71115 7 20
E4 71 25| 11,5 7 7 7 2,5 | 11,5 71 15| 2,5 2,5 | 11,5 20
E5 11 11 2,5 25| 65| 65 6,5 11 2,5 6,5 11 2,5 11 20
E6 9 9 9 9 91 25 9 9 2,5 2,5 9 2,5 9 65
E7 3 9 3 9 3 9 9 13 9 3 3 9 9 38
E8 25| 175 7,5 75| 75| 25 2,5 7,5 2,5 7,5 12 12 12 | 245
E9 3| 85 8,5 3 3 85 3 8,5 8,5 31 12,5 85 | 12,5 28
E10 2 2 7,5 75 | 125 7,5 7,5 7,5 2 7.5 7,5 | 12,5 75 | 445

Ell 2,5 8 8125 | 25 8 8 2,5 8 12,5| 2,5 8 8 | 335

E12 1251 3,5 3,5 | 12,5 91 35 3,5 9 3,5 91 3,5 9 9 28

E13 11,5 | 11,5 75 | 11,5 31 75 3 3 7,5 7,5 3 3115 20

El4 7 12 7 12 7 7 2 7 2 12 2 7 7 32

Suma 87 | 105 | 95,5 | 119 86 90 77 | 105 75 | 111,5| 89 97 | 137 | 413,5

Zrodlo: opracowanie wiasne.

W ostatnim wierszu tabeli 4 podano sume rang dla poszczegélnych kryteriéw
(czyli R;) oraz sume T;, czyli poprawke na rangi wigzane (T, wzér 9). Suma kwadratow

odchylen R; od $redniej R = w (czyli S) wynosi 3629,5. Tak przygotowane dane

pozwalaja na obliczenie wspétczynnika konkordancji (wzér 10):



48 Pawet Cabala

., 1413 + 1)\2
ijl(Rj— 2 ) 36295

= 2P0 = 0121
o 142(13° - 13) - 14 - 4135 72T TS

W=

W praktyce warto stosowaé zaproponowang modyfikacje w obliczaniu wspélczyn-
nika konkordancji, dzieki ktérej unikamy koniecznosci wyznaczania wartosci poprawek
na rangi wigzane (ostatnia kolumna tab. 4). Na podstawie tablicy rang usrednionych
(tab. 4) obliczmy:

m,n m.n
_ N n+1D\V? % _
G‘}_%_K%f'2)-1_§9p—7f—2w¢i

a stad

s 36295
W=0G =14 - 21345 = 0121

Korzystajgc z formuly (15) wyznaczamy warto$é T, czyli sume poprawek na
rangi:
_m(n®~-n) _14(13° - 13) 3
T= — 13 G= — 1 - 21345 = 4135.
Srednia wspolczynnikéw korelacji rang Spearmana dla omawianego przypadku
Wynosi:

_ mW-—1_14-0]121—1
O = "m—1 = 13

= 0,053.

W celach poréwnawczych obliczono $rednia wspétczynnikéw korelacji liniowej
Pearsona (r,,). Dla wszystkich 91 par szeregdéw $rednia ta wyniosta 7., = 0,051. Jak
wida¢ réznica miedzy r,, a pg, jest nieznaczna. Warto$ci wspotczynnikéw na podstawie
ktérych obliczono $redniag zawiera tabela 5.

Tabela 5

Wspotczynniki korelacji » Pearsona dla wszystkich par szeregéw

El E2 E3 E4 E5 E6 E7 E8 E9 E10 | E11 | E12 | E13

E2 -0,57

E3 -0,12 | -0,12

E4 0,24 | 0,36 |-0,25

E5 0,22 {-0,01 {-0,36 | 0,00

E6 0,06 | 0,26 |-0,64 | 0,00 | 0,46
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cd. tabeli 5

El E2 E3 E4 E5 E6 E7 E8 E9 E10 | E11 | E12 | E13

E7 -0,26 | 0,05 | 0,16 | 0,00 | 0,05 |-0,06
E8 0,14 | 0,14 | 0,13 | 0,00 | 0,14 | 0,16 | -0,05
E9 0,16 | 0,03 | 0,00 | 0,00 | 0,30 | 0,02 | 0,20 | 0,57

E10 0,31 |{-0,44 | 0,16 | 0,00 |-0,29 | -0,08 | -0,06 | 0,50 | -0,04

El1 -0,12{ 0,30 | 0,74 | 0,15 |-0,54 | -0,41 | 0,07 |-0,02 | -0,24 | -0,03

E12 -0,35| 0,43 | 0,00 0,27 | 0,04 | 0,18 |-0,04 | 0,10 |-0,45| 0,12 | 0,06

E13 -0,44 | 0,79 0,12 | 0,24 | 0,12 | 0,14 |-0,05|-0,14 | -0,03 | -0,62 | 0,40 | 0,35

El4 -0,41{ 055 0,29 0,29 | 0,00 | 0,00 | 0,00 | 0,16 |-0,33| 0,00 | 0,51 | 0,47 | 0,55

Zrodlo: opracowanie wiasne.

Uzyskanie wyniki $wiadcza o niskiej zgodno$é miedzy opiniami ekspertéw co do
relatywnej istotnosci rang dla badanych kryteriéw. Czy uzyskany wynik jest istotny
statystycznie? W przykladzie mamy do czynienia z ocena 13 obiektéw dokonang przez
14 ekspertow. Wszystkie szeregi posiadaja rangi wigzane. Dla takiej liczby obiektow
i szeregdw nie ma tablic rzeczywistego rozktadu S, wiec musimy postuzy¢ sie szacun-
kiem korzystajac z rozkltadu chi-kwadrat. Obliczamy warto$¢ statystyki (wzér 17):

36295
2 ” _
F=14-13(13+ 1) 4135 — 24599

12 13-1

X

Z tabel rozktadu chi-kwadrat odczytujemy, ze dla df = 12 (czyli n - 1) i poziomu
istotnosci a = 0,05 wartos¢ xi = 21,0261, a zatem odrzucamy hipoteze zerowg méwiaca
o braku zalezno$ci miedzy badanymi uporzadkowaniami ( x> xi)

Uwzglednianie wartosci T dla szeregéw z duzg iloscig rang wiazanych jest konieczne
w testach istotnosci. Dla rozpatrywanego przykladu warto$¢ x? bez wprowadzenia

poprawki na rangi wigzane (nf 1) wnosi 19,9423.

8. OGRANICZENIA METOD KORELACJI RANG W POMIARZE ZGODNOSCI OCEN

W przypadku wiekszej liczby obiektéw (7 > 9) rangowanie w sensie dostownym
stwarza istotne trudno$ci, poniewaz oceniajgcy nie jest w stanie jednocze$nie poréwny-
wac ze sobg tak duzej liczby obiektéw. Sensownym rozwigzaniem jest wtedy odwotanie
sie do metody por6éwnan parami i na tej podstawie tworzenie porzadku rangowego?.

2 Takie rozwigzanie sugeruje m.in. M. Kendall. Proponowany przez tego autora miernik zgodno$ci u (coeffi-
cient of agreement) wyraza stopien zgodno$ci miedzy ocenami obserwatoréw, ktérzy rozwazane obiekty poréwnuja
parami. W przypadku zlozonych i trudnych do oceny obiektéw podejscie takie wydaje si¢ bardzo wskazane [7].
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Zamiast tego w praktyce stosuje si¢ skale oceny o mniejszej rozpietosci, ktére stuza
do oceny kazdego obiektu z osobna, tak jak to zrobiono w powyzszym przykladzie.

Pytanie, jakie w zwigzku z tym sie nasuwa to, czy mamy prawo przeksztalcania
ocen wyrazanych w skali punktowej (tutaj od 1 do 3) w szeregi z rangami wigzanymi,
zwlaszcza gdy liczba ocenianych obiektéw jest wieksza do przyjetej rozpietosci skali
punktowej (w naszym przypadku liczba ocenianych obiektéw byla réwna 13, czyli
znacznie wieksza od 3).

Rozwazmy inny przyktad. Czterech ekspertéw ocenia stopieni wplywu na dziatalnosé
danego przedsiebiorstwa siedmiu okreslonych zagrozen. Czy proces oceny polegajacy
na uszeregowaniu tych zagrozen w kolejnosci od zagrozenia o najwickszym wptywie
az do zagrozenia o wplywie najmniejszym (czyli rangowanie), bedzie réwnoznaczny
z procesem oceny kazdego z tych zagrozeni oddzielnie w skali od 1 do 7? Jaki wplyw
na proces oceny bedzie mialo zwiekszenie rozpietosci skali punktowej (np. skala od
1 do 9 zamiast od 1 do 7)? Jaki wplyw na proces oceny bedzie mialo zmniejszenie
rozpietosci skali (np. skala od 1 do 3 zamiast od 1 do 7)? Odpowiedzi na powyzsze
pytania majg fundamentalne znaczenie dla pomiaru zgodnosci ocen.

Gdy zgodno$¢ ocen chcemy wyrazi¢ za pomocg wspétczynnikéw korelacji rang
(dla m = 2) lub wspoétczynnika konkordancji (dla m > 2), to musimy mie¢ $wiadomos¢,
ze adekwatny pomiar zgodnosci bedzie mozliwy wéwczas, gdy mamy do czynienia
z rangowaniem obiektéw w $cistym tego stowa znaczeniu. Wydaje sie, ze rangowanie
jest procesem psychologicznie i merytorycznie odmiennym od niezaleznej oceny kazdego
obiektu z osobna — nawet gdy te obiekty nalezg do jednej klasy (kategorii).

Wspétczynniki korelacji rang (p, 7, czy wspétczynnik konkordancji) wyrazaja sto-
pien ogblnego powigzania miedzy preferencjami grupy ekspertéw. Jednak potrzeba
pomiaru stopnia zgodno$ci ocen dotyczy nie tylko sytuacji, w ktérych kilku ekspertéw
wypowiada sie na temat kilku obiektéw tgcznie. Czesto spotykamy sie z praktyka, kiedy
oceny sg przyznawane niezaleznie kazdemu z badanych obiektéw w okreslonej skali
punktowej. Nie mamy wtedy do czynienia z rangowaniem w sensie $cistym, poniewaz
oceniajgc kazdy z obiektéw osobno eksperci majg do dyspozycji kazdorazowo skale
o tej samej rozpigtosci.

W przypadku wspoétczynnika konkordancji badamy stopiefi powigzan miedzy ran-
gami. Ranga oznacza miejsce danego obiektu wsréd innych ocenianych obiektow,
a zatem stosowana w tym przypadku rozpieto$¢ skali porzadkowej jest rowna #n — 1.
Wyznaczajgc range danego obiektu, kazdorazowo zmniejszamy tak rozumiang rozpie-
toé¢ skali, az do jej wyczerpania. Dla szeregéw stabych, czyli gdy dopuszczamy moz-
liwo$¢ nadania tej samej rangi niektérym obiektom, rozpieto$¢ skali bedzie mniejsza
niz n - 1.

Wydaje sie, ze skala punktowa, za pomocg ktorej n obiektéw jest ocenianych
niezaleznie i ktéra ma rozpieto$é wyzsza od n - 1, jest skalag mocniejsza od skali wyni-
kajacej z procesu rangowania. Zalezno$¢ odwrotna jest mniej oczywista, lecz mozna
w pewnym sensie powiedzieé, ze gdy rozpieto$¢ skali punktowej ocen jest mniejsza do
n - 1, to rangowanie - o ile nie stosuje sie¢ rang wigzanych - daje wyniki ,mocniejsze”
od ocen punktowych.
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Praca wplyneta do redakcji w marcu 2010 r.

ZASTOSOWANIE WSPOLCZYNNIKA KONKORDANCII
W POMIARZE ZGODNOSCI OCEN EKSPERTOW

Streszczenie

Celem artykutu jest przedstawienie zagadnienia pomiaru zgodnosci ocen wyrazonych na skali porzad-
kowej. Istnieje szereg sposobéw sprawdzenia stopnia zgodnosci opinii ekspertéw. Z reguly do tego celu
stosuje sie¢ wspétczynniki korelacji rang. W artykule skoncentrowano si¢ na przypadku gdzie m > 2 eksper-
tow ocenia n obiektéw, z dopuszczeniem rang wigzanych. Dla tak sformutowanego problemu jako miare
zgodnosci przyjeto sie stosowaé wspétczynnik konkordancji W Kendalla. W artykule zaproponowano uogoél-
niong wersje obliczania tego wspétczynnika, ktéra upraszcza obliczenia w przypadku wystepowania rang
wigzanych. Oprécz przedstawienia procedury badania istotnoSci statystycznej, podniesiono takze problem
interpretacji otrzymywanych warto$ci wspoétczynnika konkordancji. W nawigzaniu do zaprezentowanego
przypadku podjeto réwniez dyskusje na temat ograniczen zastosowan wspoétczynnikéw korelacji w ocenie
zgodnosci ekspertow.

Slowa kluczowe: opnie ekspertéw, rangi, rangi wigzane, metoda u$redniania rang, korelacja rang,
wspOlczynnik konkordancji
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USING THE CONCORDANCE COEFFICIENT IN THE MEASUREMENT
OF AGREEMENT AMONG EXPERTS

Summary

In this article the problem of the measurement of agreement among experts is discussed. There are
several tools to verify whether opinions expressed by an ordinal scale are reliable. If the objects are ranked,
one of correlation coefficients is chosen. At the beginning, the case of m > 2 experts ranking n objects is
presented; first, using untied ranks and second, tied ranks. To this end Kendall’s coefficient of concordance
is applied. The method of examination of the statistical significance is also presented. Additionally the
issue of the interpretation of the concordance coefficient in reference to the average of Spearman’s p
coefficients is raised. The paper provides an example of using concordance coefficient when ranks are
tied and discusses limitations of using rank correlation methods as a tool for evaluating the degree of
agreement among experts’ opinions.

Key words: experts’ opinions, ranks, tied ranks, mid-rank method, rank correlation, concordance
coefficient,
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WYKORZYSTANIE MODELOWANIA PANELOWEGO DO ANALIZY WPLYWU
WARTOSCI I STRUKTURY BEZPOSREDNICH INWESTYCJI ZAGRANICZNYCH
NA HANDEL ZAGRANICZNY POLSKI

1. WPROWADZENIE

W ostatnich kilkunastu latach coraz bardziej widoczny jest wplyw bezposred-
nich inwestycji zagranicznych (BIZ) na ksztaltowanie miedzynarodowych stosunkéw
handlowych na $wiecie. Na uwage zasluguje nie tylko wysoki poziom BIZ siegajacy
kilkuset miliardéw dolaréw w skali roku, ale i ich dynamika wzrostu przewyzszajaca
dynamike $wiatowego PKB. Naturalny jest wiec wptyw BIZ na gospodarki krajow
uczestniczacych w miedzynarodowych transferach kapitatu, wiedzy technologicznej
i organizacyjnej. W badaniach empirycznych podejmuje sie zatem préby oceny wpltywu
bezposrednich inwestycji zagranicznych na poziom handlu zagranicznego.

W wielu pracach badawczych do opisu tych zaleznosci stosowany jest model gra-
witacji handlu zagranicznego, czesto w zmodyfikowanej wersji. Warto wymienic¢ tutaj
prace Eatona i Tamury [1], w ktérej na przykladzie Stanéw Zjednoczonych i Japonii
badano zalezno$¢ miedzy handlem zagranicznym z okolo 100 krajami partnerskimi
i przeplywami bezposrednich inwestycji zagranicznych (oraz innymi zmiennymi makro-
ekonomicznymi). W pracy tej generalnie potwierdzono dodatnig zalezno$¢ pomiedzy
wielko$cig naptywu BIZ i warto$ciami eksportu oraz importu rozwazanych krajow.
Jednak pominiety zostat aspekt zalezno$ci miedzy handlem zagranicznym a BIZ w ujeciu
sektoréw czy dziatéw badanych gospodarek.

Z kolei Fontagné i Pajot [2] badali zalezno$¢ na przyktadzie m.in. Francji, Wioch,
Japonii, Szwecji, Holandii pomiedzy BIZ i wymiang handlowg tych krajéw w ujeciu
sektorowym. Wyniki tych badai w zasadzie potwierdzily komplementarny charakter
zaleznoSci pomiedzy naptywem BIZ a obrotami w handlu zagranicznym w poszcze-
gblnych sektorach gospodarek krajowych. Podobne rezultaty uzyskali réwniez Lipsey
i Weiss [6], ktérzy badali wplyw bezposrednich inwestycji zagranicznych na eksport
ze Stanéw Zjednoczonych i z 13 innych krajéw w przekroju sektoréw produkcji prze-
mystowe;.

Mekki R. [7] w swoich badaniach dotyczacych handlu zagranicznego Tunezji wyka-
zal, ze w przypadku czesci sektoréw gospodarki krajowej naptyw BIZ i poziom handlu
zagranicznego moga by¢ wzgledem siebie substytucyjne.

W polskiej literaturze przedmiotu bezpo$rednim inwestycjom zagranicznym po$wie-
cono sporo miejsca, jednak tylko w nielicznych pracach prébuje sie oszacowaé relacje
miedzy naptywem BIZ a handlem zagranicznym Polski (por. np. [3], [9]).
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Niniejsza praca stanowi prébe oszacowania wpltywu bezposrednich inwestycji
zagranicznych w Polsce na wielko$¢ eksportu i importu Polski. Inspiracja przy kon-
struowaniu odpowiednich modeli byty koncepcje zmodyfikowanych modeli grawitacji
zawarte w pracach [1], [2] i [7].

2. DANE DO OBLICZEN

W obliczeniach wykorzystano dane z lat 2000-2007 pochodzace z baz danych
OECD oraz brytyjskiej firmy Euromonitor: Global Market Information Database (GMID).
Naplyw inwestycji zagranicznych (w mln USD) a takze wartosci eksportu i importu
(wmln USD) rozpatrywano w odniesieniu do nastepujacych sektoréw produkceyj-
nych:

1) rolno-zywno$ciowego,

2) surowcowego (w tym paliwowego),

3) chemicznego,

4) wyrob6éw przemystowych klasyfikowanych wedtug materialéw,

5) maszynowego i transportowego

6) innych wyrob6éw (nieklasyfikowanych gdzie indziej).

Warto$¢ eksportu byla ustalana na warunkach FOB!, natomiast warto$¢ importu
ustalano na warunkach CIF2. Brak spojnosci danych z réznych zrédet polegajacy
na odmiennym sposobie klasyfikowania przeplywéw BIZ (wedlug dzialéw produk-
cji przemystowej) oraz warto$ci eksportu i importu (wedtug dzialéw Standardowej
Miedzynarodowej Klasyfikacji Handlu — SITC) sktonily do agregowania niektérych
grup wyrobéw (wedtug nomenklatury SITC) nalezacych do réznych galezi przemy-
stu. Dotyczy to przede wszystkim wyrobéw zywnos$ciowych, zwierzat zywych, tytoniu
i napojéw, olejow, ttuszczéow (sektor rolno-zywnosciowy) a takze wyrobéw przemystu
surowcowego i paliwowego (sektor surowcowy) oraz innych wyrobéw przemystowych
i wyrobéw gdzie indziej nieklasyfikowanych (pozostate wyroby).

Warto$ci PKB w Polsce (w mld USD), PKB na $wiecie (w bln USD), podobnie jak
warto$ci pozostatych zmiennych w okresie badawczym, wyrazone zostaly w cenach
biezacych. Wstepne préby oszacowania modeli z wykorzystaniem danych wyrazonych
w cenach dostosowanych przy uzyciu teorii parytetu sity nabywczej (PPP) nie daly zada-
walajacych rezultatéw w sensie statystycznej istotnoéci parametréw oraz dopasowania
modeli do danych. Ponadto otrzymane wyniki budzily watpliwosci interpretacyjne, na
co w pewnym stopniu mogla mie¢ wplyw duza labilno$¢ kursu amerykanskiej waluty.
Dlatego ostatecznie zdecydowano sie pozostaé przy zmiennych wyrazonych w cenach
biezgcych.

1 Free On Board - franko statek; klauzula Incoterms (miedzynarodowych regut handlu), w mysl kto-
rej sprzedajacy ponosi koszty zatadunku towaréw na statek a ryzyko zostaje przeniesione na kupujacego
w momencie, kiedy towary przekrocza burte statku (por. [8]).

2 Cost, Insurance and Freight — koszt, ubezpieczenie i fracht, klauzula Incoterms, w my$l ktérej sprze-
dajacy ponosi koszty ubezpieczenia towaréw do momentu roztadunku w porcie przeznaczenia (por. [8]).
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3. ESTYMACJA MODELI PANELOWYCH EKSPORTU I IMPORTU

Do okreslenia wptywu bezposrednich inwestycji zagranicznych w Polsce na poziom
eksportu i importu wykorzystano model grawitacji handlu zagranicznego.

Do opisu wartoSci eksportu towaréw z Polski zaproponowano nastepujacy
model:

InY,

=@yt By InX,, + B, InX,, +u, (1)

it
dlai=1,2,.., 60razt=1,2,..,38,

gdzie:

Y1;; — warto$¢ eksportu z Polski w mln USD w i-tym sektorze w okresie ¢,
Xj;; — warto$¢ BIZ w Polsce w mln USD w i-tym sektorze w okresie 73,
X5, — warto$¢ PKB na $wiecie w bln USD w okresie ¢,

ag, B1, B — parametry strukturalne modelu (1),

u;; — sktadnik losowy réwnania (1).

Zmienna X»; przedstawia symptom koniunktury Swiatowej ksztaltujacej popyt na
dobra eksportowane.

Z kolei warto$¢ importu towaréw do Polski opisano wykorzystujac model
postaci:

InY,, = a,+ B, InX,;, + B, InX5, +u, (2)

lit
dlai=1,2, ..,6o0razt=1,2, ..,8,

gdzie:

Y5 — warto$¢ importu do Polski w mln USD w i-tym sektorze w okresie ¢,
X1 — wartoé¢ BIZ w Polsce w mln USD w i-tym sektorze w okresie 14,
X3, — warto$¢ PKB w Polsce w mld USD w okresie ¢,

ag, B1, P2 — parametry strukturalne modelu (2),

u;; — sktadnik losowy réwnania (2).

Zmienna X3; przedstawia symptom koniunktury wewnetrznej ksztaltujacej popyt
na dobra importowane.

Ze wzgledu na panelowy charakter danych, szacujgc parametry modeli (1) i (2)
wykorzystano estymator efektéw statych (FE) oraz estymator efektéw losowych (RE).
Nastepnie, aby rozstrzygnaé, ktéry rodzaj estymacji pozwoli na lepsze oszacowanie
zalezno$¢ pomiedzy rozpatrywanymi zmiennymi, postuzono sie testem Hausmana.

Estymator efektéw stalych stosuje sie przy zalozeniu, ze efekty indywidualne dla
poszczegblnych jednostek nie sg losowe i istnieje mozliwo$é ich oszacowania [4].
W celu estymacji odpowiedniego modelu, macierz warto$ci k-zmiennych objasniajacych

3 Czynnik pobudzajacy eksport w kierunku $wiatowej sieci handlowej zwigzanej z inwestorem zagra-
nicznym.
4 Czynnik pobudzajacy m.in. import zaopatrzeniowy inwestora zagranicznego.
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obserwowalnych w T okresach i opisujacych N obiektéw mozna potaczyé z macie-
rzg efektéw indywidualnych, w wyniku czego otrzymujemy ,poszerzong” macierz X
o wymiarach NT x (K + N).

Wtedy model ekonometryczny mozna zapisa¢ macierzowo w nastepujacy sposob:

y = Xa + ¢, 3)

gdzie:

vy — wektor wartoSci zmiennej objasnianej,

X — macierz warto$ci zmiennych objasniajgcych (z uwzglednieniem efektéw indywi-
dualnych),

a — wektor parametréw strukturalnych réwnania (3),

¢ — wektor sktadnikéw losowych.

Odpowiednie macierze w réwnaniu (3) majg postaé [5]:

. a,
Y1 0 : :
y=1: X = : a =1, ,
N
YNINT x 1 : < 0
0 0 ¢ X Arpfv+r) x 1
...... Nt < v
&1 X1 e Xk
e=|: X, =] : S
En X1 s XiTK

gdzie:
¢ — wektor sktadajacy sie z T jedynek.

Przy estymacji parametréw w modelu (3) wymagane jest spetnienie klasycznych
zatozenn MNK oraz zalozenia gloszacego niezalezno$¢ wartoSci wektora ¢ a takze war-
tosci zmiennych X;, tzn.: E(gjy, x3) = 0dlat=1,2, .., Tik=1,2, .. K

Poniewaz estymacja modelu (3) wymaga odwré6cenia macierzy niekiedy duzego
rzedu, stosowane sg dodatkowe przeksztalcenia warto$ci zmiennych w macierzach X,
y. Polegaja one na odjeciu od wartosci zmiennych x; i y; dla i-tego obiektu odpowia-
dajacych im $rednich arytmetycznych.

Woéwczas oceny parametréw w wektorze apg mozna obliczy¢ zgodnie ze wzorem [5]:

Q= <.Z ZT:(XU = X)(xi = ki)T>_1 év:l é:l(xn = %) (v = i) @)

Ocene efektéw stalych pozwala wyznaczyé nastepujgcy wzor:

& =Y =X Cpp-
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W przypadku stosowania estymatora efektéw losowych, efekty indywidualne sg
traktowane jako elementy sktadnika losowego. Sktadnik losowy v;; jest sumg losowych
efektow indywidualnych ¢;, statych w czasie, lecz réznych dla poszczegélnych obiektéw
oraz niezaleznych sktadnikéw losowych ¢;;.

Zatem odpowiedni model w postaci macierzowej mozna zapisa¢ nastepujaco [4]:

y=XB +v, 5)
gdzie:

i c X,
y=|: X=1: ,

YNINT % 1 ¢ Xnlvrx @+

b

ﬁ ac+e,
B: :l V= E )

, ayc+e

N NINT X 1

BK (K+1)x1

Yil il 1 X1 X,k
yi=|:lg=]:e=]: X, =] ¢ :

Yir Eir 1 X1 T Xink

Poniewaz w powyzszym modelu wystepuje autokorelacja sktadnika losowego, to
mozna go oszacowaé wykorzystujgc uogélniong metode najmniejszych kwadratéow
UMNK. Estymator parametréw strukturalnych modelu (5) ma nastepujacag postaé [5]:

Bre Z[XTQ_IX]_leQ_IY (6)

przy czym macierz Q jest macierzg blokowa diagonalng, a jej odwrotnos$cig jest
macierz:

Q=

i

0 w1

Elementy gléwnej przekatnej macierzy Q-1 oblicza sie wedtug wzoru:
o2 ;
T2+ T2 ™

a

1

= |1
o2

w

gdzie:
u — wektor reszt modelu (5) oszacowanego przy uzyciu KMNK,
0? - wariancja sktadnika losowego ¢;,

02 — wariancja losowych efektéw indywidualnych «;.
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Szacujac elementy macierzy ©-1, nieznane wariancje 02 i 02 zastepuje si¢ war-
to$ciami ich estymatoréw.

4. WYNIKI BADAN

Wyniki oszacowan parametréw w modelu eksportu (1) i importu (2) przy zasto-
sowaniu estymatora efektow statych (FE) oraz estymatora efektéw losowych (RE)
przedstawiono w tabeli 1.

Tabela 1

Oszacowania parametréw modeli eksportu i importu przy uzyciu estymatora efektow statych
i estymatora efektéw losowych

Model eksportu Model importu
Parametr modelu
estymator estymator estymator
estymator FE RE FE RE
5 0,2354 1,5397 0,0932 0,0028
! (0,0000) (0,3311) (0,04920) (0,9338)
5 2,0114 0,0759 1,3048 1,3099
2 (0,0000) (0,0842) (0,0002) (0,0000)
. 1,3376 2,0756
o L I N I —
(0,0000) (0,1445)
Wsp. determinacji R2 77,8% 77,6% 56,5% 56,4%
23,5311 12,1120
Test Hausmana
(0,0000) (0,0023)

*) wyniki oszacowania efektow statych w przypadku estymatora FE podano w tabeli 2.

Zrédlo: obliczenia whasne.

Dopasowania wszystkich oszacowanych modeli do danych empirycznych w sensie
warto$ci wspoétczynnika determinacji (zaréwno w modelach eksportu, jak i importu) sg
na poziomie co najmniej Srednim. Tylko w wyniku zastosowania estymatora efektow
staltych FE w modelach (1) i (2) wszystkie oszacowane parametry byly statystycznie
istotne na poziomie istotnosci 0,05.

Aby rozstrzygnaé, ktéry rodzaj modelu lepiej opisal zalezno$¢ miedzy rozpatry-
wanymi zmiennymi, postuzono sie testem Hausmana (patrz tab. 1). Rezultaty testu
zaréwno w modelu eksportu, jak i w modelu importu wskazuja, ze estymator efektow
statych jest nieobcigzony, a estymator efektéw losowych jest obcigzony. Zatem w obu
wypadkach wzieto pod uwage oszacowania modeli przy uzyciu estymatora FE i tylko
one sg poddane dalszej analizie.
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Parametry modelu eksportu (1) sg dodatnie i statystycznie istotne. Sugeruje to, ze
bezposrednie inwestycje zagraniczne w Polsce i eksport z Polski sg wzgledem siebie
komplementarne. Podobnie jest w przypadku $wiatowego PKB i eksportu z Polski.

Jezeli warto$¢ bezposrednich inwestycji zagranicznych wzro$nie w Polsce o 1%,
to wartosdci eksportu z Polski wzro$nie $rednio o ok. 0,235% przy zalozeniu ceteris
paribus. Z kolei wzrost $§wiatowego PKB o 1% przy niezmienionym poziomie BIZ
wywola wzrost eksportu Polski $rednio o ok. 2,011%. Zatem silniejszy wplyw na poziom
eksportu Polski ma $wiatowa produkcja débr i ustug w poréwnaniu z naptywem BIZ
do Polski.

Roéwniez w modelu (2) stwierdzamy dodatnig zalezno$¢ pomiedzy bezpos$rednimi
inwestycjami zagranicznymi w Polsce i wartoscig importu towaréw do Polski. Jezeli
warto$¢ bezposrednich inwestycji zagranicznych wzro$nie w Polsce o 1%, to war-
tosci importu Polski wzrosnie $rednio o ok. 0,093% przy zalozeniu ceteris paribus.
Natomiast wzrost krajowego PKB o 1% przy niezmienionym poziomie BIZ wywota
wzrost wartoéci importu do Polski $rednio o ok. 1,305%. Wynika stad, zZe silniejszy
wplyw na poziom importu Polski ma krajowa produkcja débr i ustug w poréwnaniu
z naptywem BIZ do Polski.

Szczegdtowy analize relacji miedzy wartoscia eksportowanych (lub importowanych)
débr i ustug w Polsce, naptywem BIZ do Polski oraz PKB na $wiecie (lub w Polsce)
w ujeciu sektorowym umozliwiaja oceny efektéw stalych. Ich interpretacje przepro-
wadzono na podstawie potegowych modeli ekonometrycznych (8) i (9) réwnowaznych
odpowiednim modelom (1) i (2):

Yy, = ea(’X/lgszgzzeu" ®)
Yy, = e“ﬂXf}tX'the”it. 9)

Tabela 2 zawiera oceny efektéw stalych w wygodnej do interpretacji postaci
exp ().

Tabela 2
Oszacowania efektow statych w modelu eksportu (8) i w modelu importu (9)
i Sektor dziatalno$ci gospodarczej Model eksportu Model importu
1 sektor rolno-zywnosciowy 1,2898 4,5951
2 sektor surowcowy (w tym paliwowy) 1,4477 4,6693
3 sektor chemiczny 1,4956 5,8066

sektor bé 1 h
4 | WYTODOW PracmysIowyel 2,1752 6,2090
klasyfikowanych wedtug materiatow

5 sektor maszynowy, transportowy 1,2803 4,7588

6 pozostate wyroby 1,4182 4,8211

Zrédlo: obliczenia wlasne.
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Jezeli naptyw BIZ do i-tego sektora w Polsce wynidstby 1 mIn USD, poziom $wia-
towego PKB wynidstby 1 bln USD (w modelu 1) i poziom PKB w Polsce wyniéstby
1 mld USD (w modelu 2), to:

- w sektorze rolno-spozywczym warto$¢ eksportu w Polsce wyniostaby ok. 1,290 miln
USD, a warto$¢ importu w wyniostaby ok. 4,595 mln USD,

- w sektorze surowcowym warto$¢ eksportu w Polsce wyniostaby ok. 1,448 mln
USD, a warto$¢ importu wyniostaby ok. 4,669 mln USD,

- w sektorze chemicznym warto$¢ eksportu w Polsce wyniostaby ok. 1,5 mln USD,
a warto$¢ importu wyniostaby ok. 5,807 mln USD,

- w sektorze wyrobéw przemystowych klasyfikowanych wedlug materialéw warto$é
eksportu w Polsce wyniostaby ok. 2,175 mln USD, a warto$¢ importu wyniostaby ok.
6,209 mln USD,

- w sektorze maszynowym i transportowym warto$¢ eksportu w Polsce wyniostaby
ok. 1,280 mln USD, a warto$¢ importu wyniostaby ok. 4,759 mln USD,

— warto$¢ eksportu pozostatych wyrobéw (niesklasyfikowanych w wymienionych
sektorach) w Polsce wyniostaby ok. 1,418 mln USD, a warto$¢ importu wyniostaby
ok. 4,821 mln USD.

Zauwazmy, ze wszystkie efekty sa dodatnie i sugerujg komplementarne relacje
pomiedzy naptywem BIZ i eksportem (importem) we wszystkich rozpatrywanych sek-
torach produkcji w Polsce. Na podstawie wynikéw z tabeli 2 mozna stwierdzié, ze
pod wzgledem eksportu (a takze importu) towar6w najbardziej wrazliwym sektorem
na naptyw BIZ i warto$¢ produkcji débr i ustug, jest sektor wyrobéw przemystowych
klasyfikowanych wedlug materialéw (maksymalne wartoéci efektéw stalych w obu
modelach).

Poréwnujac oceny efektéow statych w modelach eksportu i importu mozna zauwa-
zy¢, ze we wszystkich rozpatrywanych sektorach produkcyjnych mamy do czynienia
z ujemnym saldem handlu zagranicznego. Gdyby naptyw BIZ do i-tego sektora w Polsce
wyniést 1 mln USD, poziom $wiatowego PKB wyniéstby 1 bln USD (w modelu 1)
i poziom krajowego PKB wyniéstby 1 mld USD (w modelu 2), to najwiekszy defi-
cyt w handlu zagranicznym wystapilby w sektorze chemicznym (-4,311 mln USD),
a najmniejszym deficytem charakteryzowaé sie bedzie sektor surowcowy (-3,222 miln
USD). Z kolei najwieksze obroty w handlu zagranicznym beda odnotowane w sekto-
rze wyrobéw przemystowych klasyfikowanych wedtug materiatéw (8,384 mln USD),
a najmniejszy poziom obrotéw w handlu zagranicznym wystapi w sektorze rolno-zyw-
nos$ciowym (5,885 mln USD).

5. PODSUMOWANIE

Przedstawione wyniki uzyskane na podstawie zmodyfikowanego modelu grawitacji
wymiany handlowej pokazaly jednoznacznie pozytywny wplyw bezpos$rednich inwe-
stycji zagranicznych w latach 2000-2007 na poziom handlu zagranicznego Polski we
wszystkich rozwazanych produkcyjnych sektorach gospodarki. Stopien komplemen-
tarnosci poziomu BIZ i warto$ci wymiany handlowej Polski z zagranicg zalezy od
rozpatrywanego sektora produkcji. Szczegdlnie silny wplyw maja BIZ na aktywnos$é



Wykorzystanie modelowania panelowego do analizy wplywu wartosci... 61

tych firm, ktére eksportuja badz importuja wyroby przemystowe klasyfikowane wedtug
materiatéw.

Otrzymane rezultaty méwigce o komplementarnej relacji miedzy poziomem BIZ
i handlem zagranicznym nie sg nowe w Swietle prowadzonych badah empirycznych
w Polsce i na $wiecie. Jednak wiekszo$¢é z tych badan pomija aspekt sektorowy kon-
centrujac si¢ przewaznie na bilateralnych stosunkach handlowych miedzy krajami badz
ugrupowaniami panstw. Tymczasem wydaje sie, ze analiza sektorowa zaleznosci BIZ,
eksportu i importu pozwala na bardziej wszechstronng ocene oddziatywania inwestycji
zagranicznych na handel zagraniczny.
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Praca wplyneta do redakcji w styczniu 2010 r.

WYKORZYSTANIE MODELOWANIA PANELOWEGO DO ANALIZY WPEYWU WARTOSCI
I STRUKTURY BEZPOSREDNICH INWESTYCJI ZAGRANICZNYCH
NA HANDEL ZAGRANICZNY POLSKI

Streszczenie

Celem artykulu jest propozycja wykorzystania modelu panelowego, ktérego inspiracja byt model gra-
witacji, do oceny wptywu bezpos$rednich inwestycji zagranicznych na migdzynarodowa wymiang handlowg
débr i ustug w Polsce. W obliczeniach wykorzystano dane dotyczace m.in. warto$ci bezposrednich inwe-
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stycji zagranicznych w Polsce oraz wartosci eksportu i importu z lat 2000-2007 w wybranych sektorach
produkcyjnych.

Do oszacowania parametréw modelu wykorzystano estymator efektéw statych (FE) oraz estymator
efektow losowych (RE). Oceny efektow statych umozliwily szczegétowa analize relacji miedzy handlem
zagranicznym Polski i naptywem bezposrednich inwestycji zagranicznych w ujeciu sektorowym.

Stowa kluczowe: model grawitacji handlu, estymator FE, bezposrednie inwestycje zagraniczne, handel
zagraniczny

AN APPLICATION OF THE PANEL DATA MODELING TO INVESTIGATE THE INFLUENCE
OF FOREIGN DIRECT INVESTMENTS ON FOREIGN TRADE IN POLAND

Summary

The main purpose of the article is an application of the panel data model inspired by the gravitational
model to investigate the influence of foreign direct investments (FDI) on foreign trade in Poland. In the
research there are used data about foreign direct investment, export and import in manufacturing industries
in 2000-2007. For estimation of the gravitational model there used fixed-effect estimator and random effect
estimator. Individual effect values enable a detailed analysis of the relationship between Polish foreign trade
and FDI inflows by industry.

Key words: gravitational model, FE estimator foreign direct investment, international trade
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POROWNANIE EEEKTYWNOSCI SYSTEMOW EMERYTALNYCH
KRAJOW UE I EFTA W 2005 I 2006 R.!

1. WSTEP

Ocena efektywnosci system6éw emerytalnych przedstawiona w niniejszym artykule
bazuje na wynikach porzadkowania liniowego systeméw emerytalnych 25 krajéw UE,
bez Bulgarii i Rumunii, z uwzglednieniem 2 krajéw EFTA, tj. Islandii i Norwegii
oraz na rezultatach analizy skupien systeméw emerytalnych tych krajéw w latach
2005-2006.

W artykule dokonano analizy opisowej poszczegélnych zmiennych diagnostycznych
oraz przedstawiono wyniki oceny stopnia efektywno$ci systeméw emerytalnych w latach
2005-2006. W konstrukcji syntetycznego wskaznika stopnia efektywnos$ci wykorzystano
9 zmiennych diagnostycznych z zakresu adekwatnosci, stabilnosci i modernizacji syste-
moéw emerytalnych?. Cechy wykorzystane w analizie dotyczyty: sfery dochodowej oséb
starszych (stopa zastgpienia dochodéw, nier6wnomierno$¢ rozktadu dochodéw), ubo-
stwa (koszt redukcji ubdstwa poprzez $Swiadczenia emerytalne), aktywnosci na rynku
pracy (stopa zatrudnienia oséb w wieku 55-64 lata), kosztéw administracyjnych i ob-
cigzenia demograficznego systemu emerytalnego oraz oceny jego ,nieréwnosci” ze
wzgledu na pteé.

W dalszej czesci artykutu przedstawiono wyniki grupowania systeméw emery-
talnych 27 krajéw UE i EFTA pod wzgledem efektywnosci, ze szczegblnym uwzgled-
nieniem polskiego systemu emerytalnego na tle systeméw krajéw Europy Srodkowo-
-Wschodnie;j.

2. EFEKTYWNOSC SYSTEMOW EMERYTALNYCH

Na gruncie teorii funkcjonowania systeméw zabezpieczenia spotecznego mozna
stwierdzié, ze techniki zabezpieczenia spotecznego wywotujg wiele skutkéw, ktére z re-
guly sa realizacjg zamierzonych idei i celéw tego zabezpieczenia, lecz wywolujg takze

1 Artykut opracowany na podstawie wynikéw projektu badawczego Nr N N111 436734 — pracy nauko-
wej finansowanej ze $rodkéw na nauke w latach 2008-2009.

2 Szczegdly dotyczace konstrukcji wskaznika syntetycznego, stanowiacego propozycje wtasng autora,
przedstawiono w artykule: Konstrukcja syntetycznego miernika efektywnosci systeméw emerytalnych, skie-
rowanym do druku w Pracach Naukowych Uniwersytetu Ekonomicznego we Wroclawiu — Ubezpieczenia
wobec wyzwait XXI wieku.
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skutki nieoczekiwane, w tym niepozadane. Faktyczne i obiektywne skutki wywotane
przez funkcjonowanie zabezpieczenia emerytalnego sg wyznacznikiem jego funkcji,
wobec czego ,pozytywne” funkcje poszczegblnych systeméw sg ich celami. Ze wzgledu
jednak na wywolywanie przez systemy emerytalne takze dodatkowych i niepozagdanych
skutkéw funkcje systeméw niekoniecznie musza pokrywaé sie z ich celami. Z kolei
uwarunkowania systeméw emerytalnych to czynniki wplywajace na ich stan i funk-
cjonowanie, a wiec warunki nabywania uprawnien (wiek emerytalny, minimalny okres
nabywania uprawnien), liczba uprawnionych i korzystajacych ze §wiadczen, konstrukcja
i forma systemu emerytalnego [9].

W 2000 r. miedzy krajami UE i EFTA wprowadzono Metode Otwartej Koordynacji
(MOK) systeméw emerytalnych, tj. rodzaj wspélpracy w dziedzinie zabezpieczenia
spotecznego. MOK definiuje trzy podstawowe grupy celéw systemu emerytalnego
w zakresie adekwatno$ci emerytur (adequacy), wyplacalno$ci systeméw emerytalnych
(sustainability) oraz ich modernizacji (modernization). Wymienione grupy celéw sta-
nowily punkt wyjscia przy konstrukcji miernika syntetycznego stopnia efektywnosci
systeméw emerytalnych [1]:

— przez adekwatno$¢ emerytur rozumie sie zdolno$¢ systeméw do wypetniania
celéw spotecznych, takich jak: zapewnienie, aby osoby przechodzace na emeryture nie
byly narazone na ubéstwo; zapewnienie odpowiedniego poziomu i standardu zycia po
przej$ciu na emeryture; wspieranie solidarno$ci w ramach i miedzy generacjami,

— finansowa wyplacalno$¢ systeméw emerytalnych, to zapewnienie solidnej pod-
stawy finansowej systeméw poprzez: osiggniecie wysokiego poziomu zatrudnienia;
zapewnienie skutecznych bodzcéw dla aktywnos$ci zawodowej starszych pracownikéw;
utrzymywanie réwnowagi miedzy osobami pracujacymi i emerytami; wspieranie roz-
woju prywatnych i publicznych kapitalowych systeméw emerytalnych,

— modernizacja systeméw emerytalnych to: wbudowanie w system emerytalny
wymog6w elastycznosci i bezpieczenstwa rynku pracy; przestrzeganie zasady réwnego
traktowania kobiet i mezczyzn oraz zwiekszenie przejrzystosci i zdolnosSci adaptacji
systeméw emerytalnych do zmieniajacych sie warunkéw funkcjonowania.

Przekladajac teoretyczne rozwazania Zukowskiego [9] o celach systeméw emery-
talnych na ocene ich skutecznos$ci i efektywnoSci nalezy zauwazy¢, ze:

— jezeli w analizie rozwaza sie funkcjonowanie systeméw emerytalnych tylko
i wylacznie z punktu widzenia pozytywnych skutkéw wywolywanych przez systemy
emerytalne, ktére z reguly wigza sie z oceng wielkosci wydatkéw przeznaczanych na
realizacje celow systemu (z uwzglednieniem przychodéw, skladek), to nalezy méwié
o analizie skutecznosci systeméw emerytalnych [6],

— jezeli natomiast: do oceny funkcjonowania systeméw oprécz ich podstawowych
celéw przyjmuje sie takze inne, nieoczekiwane (niepozadane) skutki wywotywane przez
systemy emerytalne; w budowie wskaznikéw diagnostycznych beda wystepowaly dane
dotyczace nakladéw i kosztéw systemu; konstruowane miary beda mialy relatywny
i wartoSciujacy charakter (lub bedzie to wynikato z ich interpretacji); wskazniki bedg
dotyczyly warunkéw zewnetrznych $cisle zwigzanych z funkcjonowaniem i otocze-
niem systeméw w danym kraju, to nalezy moéwié o analizie efektywno$ci systemow
emerytalnych.
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Zagadnienie efektywnosci systeméw emerytalnych nie jest dostatecznie rozwiniete
w literaturze przedmiotu, dlatego tez niniejszy artykul wpisuje sie w nurt badan nad
efektywnoscia, ktéry z pewnosciag bedzie kontynuowany.

3. CHARAKTERYSTYKA ZMIENNYCH DIAGNOSTYCZNYCH

Majac na uwadze wymienione trzy grupy celéw systeméw emerytalnych (MOK)
na podstawie danych z baz ESSPROS, SDS (EUROSTAT) oraz OECD.Stat.Extracts,
zdefiniowano liste kilkudziesieciu cech potencjalnych z zakresu efektywnos$ci systemoéw
emerytalnych. W wyniku wstepnej analizy danych uzyskano zestaw 21 dopuszczal-
nych cech diagnostycznych, a ostatecznie do analizy wybrano 9 cech diagnostycznych.
Zaproponowany do analizy efektywnosci systeméw emerytalnych miernik syntetyczny
stanowi koncepcje wtasng autora, a przykladowa analize systeméw przeprowadzono
na danych z lat 2005-2006.

Skrajne warto$ci w zakresie zagregowanej stopy zastgpienia dochodéw przez eme-
rytury dla grup wieku 65-74 lata i 50-59 lat w latach 2005-2006 (stymulanta) odnoto-
wano dla Cypru (po 28%) i dla Austrii (67% i 65%). Z 13 krajow, ktére w 2005 r. mialy
zagregowang stope zastgpienia dochodéw wyzsza niz $rednia dla UE-25 wynoszaca
51% w 2006 r. pozostato 10, a $rednia dla 25 krajéw UE si¢ nie zmienita. Polska na
tle innych krajéw miata stosunkowo wysokg stope zastgpienia dochodéw przez eme-
rytury, odpowiednio 58% w 2005 r. i 59% w 2006 r.

Sredni, jednostkowy koszt redukcji ubéstwa w grupie oséb w wieku 65 lat i wiccej
poprzez $wiadczenia emerytalne wedlug PPS (parytetu sily nabywczej pienigdza) sta-
nowit propozycje wlasng wskaznika efektywnosci systemu emerytalnego w tagodzeniu
ub6stwa wéréd oséb starszych (zob. rysunek 1). W budowie tego wskaznika uwzgled-
niono wiele informacji z zakresu, m.in. wielko$ci redukcji stép ubéstwa w wyniku
transferéw emerytalnych, sredniej liczby ludnosci w wieku 65 lat i wiecej, kwoty trans-
feréw emerytalnych czy gleboko$ci ubéstwa. Wskaznik informuje, jaki jest $redni koszt
redukcji ubdstwa wsrdd oséb starszych wynikajacy ze Swiadczen emerytalnych, przy
czym nizszy koszt wskazuje na bardziej efektywny system emerytalny, ktéry nizszym
kosztem dokonuje redukcji ubéstwa wsrdd emerytéw. Omawiany wskaznik w wiekszym
stopniu dotyczyt oceny efektywnosci systemu, niz tylko adekwatno$ci $wiadczen, a ze
wzgledu na ujecie kosztowe w analizie efektywnosci systeméw emerytalnych zostat
potraktowany jak destymulanta. W 2005 i 2006 r. odnotowano 12 krajéw, w ktérych
jednostkowe wydatki w tym zakresie przekroczyly poziom $redni wskaznika dla UE-25
(systemy mniej efektywne), wobec 15 krajow, w ktérych omawiany koszt redukcji ubé-
stwa byl nizszy wobec $redniej dla calej UE-25 (systemu bardziej efektywne).

Kwintylowy wskaznik rozktadu dochodéw os6b w wieku 65 lat i wiecej, tj. wskaznik
nieré6wnomierno$ci rozktadu dochodéw wéréd oséb starszych, to miara adekwatno$ci
systemu emerytalnego (destymulanta). W wiekszosci krajow UE stosunek kwintyli,
odpowiednio 0s6b o najwyzszych dochodach najnizszych dochodach w tej grupie wieku
w analizowanym okresie wyniést od 2 do 4. Najwieksze warto$ci omawianego miernika
wystepowaly w Portugalii, Grecji, na Cyprze, we Francji i we Wloszech. W Polsce
stopieni nieréwnomiernosci dochodéw w latach 2005-2006 wyniést odpowiednio 3,6
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i 3,5, a wiec stosunek dochodéw 20% oséb w wieku 65 lat i wiecej o najwyzszych
i najnizszych dochodach (kwintyl gérny i dolny) byl ponad 3 krotny.
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Rysunek 1. Sredni, jednostkowy koszt redukcji ubéstwa w grupie oséb w wieku 65 lat i wiecej
poprzez $wiadczenia emerytalne wedlug PPS?2

a Dla Polski oraz innych krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej podano na wykresie pozycje zajmowane
przez te kraje na tle innych analizowanych krajéw UE i EFTA w latach 2005-2006.

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Stopa zatrudnienia ogétem oséb w grupie wieku 55-64 lata stanowita wazng sty-
mulante wyplacalno$ci systemu emerytalnego. Na tle analizowanych krajow w 2006 r.
szczegblnie wysokim odsetkiem oséb pracujacych w grupie wieku 55-64 lata wyrézniaty
sie: Islandia i Norwegia, odpowiednio 84,3% i 67,4% (kraje EFTA), a wérdd krajow
UE: Szwecja 69,6% i Dania 60,7%. W Polsce odsetek pracujacych w tej grupie wynidst
28,1% i byl najnizszy wsréd wszystkich analizowanych krajéw.

Z punktu widzenia udziatu kosztéw administracyjnych systemu emerytalnego
w kwocie wyptat emerytur zwigzanych z wiekiem, czyli wskaznika kosztéw systemu
emerytalnego, niekorzystnie wypadly systemy emerytalne Irlandii i Holandii. W 2006 r.
ich wskazniki w wysokosci 7,6% i 5,5% znacznie odbiegaly od $redniej dla UE-25,
wynoszacej 3,26% (w 2005 r. warto$ci miernika W2 dla tych krajéw i $rednia dla UE
ksztaltowaly sie podobnie). W przypadku Polski odnotowano spadek kosztéw systemu
z 2,3% do 2,0%, a wigc poprawe efektywnosSci systemu, ktéra z jednej strony jest
wynikiem zmniejszenia sie jego kosztéw, z drugiej natomiast zwiekszenia sie kwoty
wyplacanych $wiadczen.
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Ostatnim z przyjetych do analizy wskaznikéw, charakteryzujacym wyptacalnosé
systemu emerytalnego, byl czastkowy wspétczynnik obcigzenia demograficznego, ktéry
stanowil destymulante wyplacalno$ci systemu emerytalnego. Zaréwno dla 2005, jak
i 2006 r. $rednia liczba os6b w wieku 65 lat i wiecej przypadajaca na 100 oséb w wieku
15-64 lata wyniosta w krajach UE-25 po 25 os6b. Najbardziej zaawansowanymi pod
wzgledem staro$ci demograficznej krajami byly Wtochy (29-30 oséb) oraz Niemcy
(28-29 0s6b). Z kolei na tle analizowanych krajéw najmniejszym obcigzeniem demogra-
ficznym, wynoszacym 16 0séb starszych na 100 osé6b w wieku 15-64 lata, wyr6zniata
sie Stowacja. Polska, w ktérej w latach 2005-2006 na 100 os6b w wieku 15-64 lata
przypadato jedynie 19 os6b w wieku 65 lat i wiecej znajdowala sie z grupie krajéw
o relatywnie niskiej warto§ci omawianego miernika.
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Rysunek 2. Wskaznik bezwzglednej réznicy wielkosci redukeji stopy ubostwa oséb starszych wedlug plci
po transferach emerytalnych?

a Dla Polski oraz innych krajow Europy Srodkowo-Wschodniej podano na wykresie pozycje zajmowane
przez te kraje na tle innych analizowanych krajow UE i EFTA w latach 2005-2006.

Zrodto: opracowanie wiasne.

Pozostate trzy wskazniki wykorzystane w analizie z zakresu modernizacji systeméw
uwzgledniajg réznice wystepujace wérdéd uczestnikéw systeméw emerytalnych wedtug
plci lub pomiedzy generacjami. W tym celu jako destymulante zaproponowano wskaz-
nik bezwzglednej réznicy wielkosci redukcji stopy ubdstwa oséb starszych w wieku
65 lat i wiecej wedlug plci, wynikajacej z transferu $wiadczen emerytalnych. Dane na
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rysunku 2 wskazuja, ze w 2006 r. najwieksze r6znice w zakresie redukcji stopy ubdstwa
wéréd kobiet i mezczyzn, wynoszace powyzej 18 pkt proc., wystepowaly na Lotwie,
Litwie i Estonii. We wszystkich trzech przypadkach $wiadczenia zapewnialy wyzsza
redukcje stopy ubdstwa wsréd mezczyzn. W Szwecji, Austrii, Finlandii i Norwegii réz-
nice pod wzgledem redukcji stopy ubdéstwa wedtug ptci wyniosty od 8 do 13 pkt proc.,
przy czym wyzsza efektywno$¢ $wiadczen (wyzszg redukcje ubéstwa) zapewnialy $wiad-
czenia mezczyzn niz $wiadczenia kobiet. W Holandii, Luksemburgu i Belgii wielko$¢
redukcji stopy ubdstwa oséb starszych ze wzgledu na ple¢ byla prawie jednakowa,
a w przypadku Polski nalezy odnotowaé zmniejszenie sie réznicy omawianych stép
ubdstwa wedtug plci z 5 do 4 pkt proc. — w obliczeniach tego wskaznika nie brano
pod uwage glebokosci ubéstwa.

Duzo wigksze rozbieznosci miedzy krajami wystepowaly pod wzgledem bezwzgled-
nej réznicy median relatywnych dochodéw oséb starszych w grupach wieku 654/0-64
lata wedtug plci. Wskaznik ten stanowit destymulante w przedmiotowej analizie, przy
czym podobnie jak w przypadku konstrukcji pierwszego wskaznika z zakresu moder-
nizacji systeméw emerytalnych pomijany byl w nim poziom, przy ktérym wystepuje
réznica ze wzgledu na pteé¢. Najmniej korzystnie pod wzgledem wartosci tego miernika
wypadty Polska, Wegry, Austria i Portugalia. W 2006 r. w Polsce mediana relatywnych
dochodbéw wséréd mezezyzn w wieku 65+ do dochodéw mezczyzn w wieku 0-64 lata
wyniosta 121%, a wsréd kobiet w podanych grupach wieku 89% — tym samym war-
to$¢ omawianego wskaznika w postaci bezwzglednej réznicy wyniosta az 32 pkt proc.
W przypadku Wegier réznica 24 pkt pomiedzy medianami relatywnych dochodéw oséb
starszych na korzy$¢ mezczyzn wynikata z wartosci 113% i 89%, natomiast réznica
21 pkt w przypadku Austrii wynikata z wartosci 103% i 82%. Jedynie dla Portugalii
réznica median relatywnych dochodéw poréwnywanych grup wieku, wynoszaca 18 pkt
proc. wystepowala na rzecz kobiet (wartosci 67% i 85%). Warto przy tym zauwazy¢,
ze $rednia warto$§¢ mediany relatywnych dochodéw dla analizowanych grup wieku
w UE-25 w 2006 r. wyniosta 87% dla me¢zczyzn 1 81% dla kobiet, a zatem duzo wigk-
sze réznice w poszczegblnych krajach w poziomie dochodéw miedzy generacjami
wystepuja ze wzgledu na wiek niz ze wzgledu na pteé.

Kolejnym sposobem ujecia rozbieznosci wystepujacych w systemach emerytalnych
poszczegdlnych krajéow ze wzgledu na pteé jest poréwnanie bezwzglednych réznic
zagregowanych stép zastapienia dochodéw przez emerytury dla grup wieku 65-74/50-59
wedtug plci (destymulanta). Pod tym wzgledem w 2006 r. najstabiej wypadly Wtochy
z r6znica omawianych stép zastgpienia dochodéw przez emerytury rzedu 18 pkt proc.
na rzecz mezczyzn (stopa zastgpienia dochodéw wéréd mezczyzn 64%, a wsrdd kobiet
46%), a w dalszej kolejnosci Estonia, dla ktérej omawiana réznica wyniosta 15 pkt
proc. na rzecz kobiet (40% dla mezczyzn, 55% dla kobiet). W przypadku Polski na
ogdlna stope zastapienia dochodéw przez emerytury w 2006 r. w wysokosci 59% zlozyty
sie warto$¢ stopy zastgpienia w wysoko$ci 67% wsréd mezczyzn i w wysokoSci 57%
wsrdd kobiet (réznica 10 pkt proc. na korzy$é mezczyzn). Z kolei w skali catej UE-25
omawiana réznica stép zastgpienia dochodéw przez emerytury wedtug plci wyniosta
jedynie 4 pkt proc. (54% dla mezczyzn i 50% dla kobiet).
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4. OCENA STOPNIA EFEKTYWNOSCI SYSTEMOW EMERYTALNYCH

Wyniki obliczen w zakresie porzadkowania liniowego pozwolity na poréwnanie

i ocene wzglednego stopnia efektywnos$é systeméw emerytalnych 25 krajéow UE i 2
krajéw EFTA w latach 2005-2006.

Tabela 1

Ocena jakosci wynikéw porzadkowania liniowego wedlug stopnia efektywnosci systeméw emerytalnych

Kryterium oceny, wariancja
. . . #
Wyszczeg6lnienie | System wag Normalizacja kierunkowa miernika M
2005 2006
Wariant 1 réwne unitaryzacja zerowana (0;1) 0,0390 0,0376
Wariant 2 réwne unitaryzacja na przedziale (~1;0) 0,0390 0,0376
. ) unitaryzacja: a; = 0,
Wariant 3 réwne b. = maxx. — minux.. 0,0390 0,0376
J i y i )
Wariant 4 réwne standaryzacja: a =X b =S 0,5810 0,6045
Wariant 5 réwne standaryzacja: a; = 0, b; = s; 0,5810 0,6045
Wariant 6 korelacyjne unitaryzacja zerowana (0;1) 0,0334 0,0321
Wariant 7 korelacyjne unitaryzacja na przedziale (-1;0) 0,0334 0,0321
) . unitaryzacja: a; = 0,
Wariant 8 korelacyjne b = maxx. — minx.. 0,0334 0,0321
J i y i y
Wariant 9 korelacyjne standaryzacja: a; =X, b; =s; 0,4942 0,5180
Wariant 10 korelacyjne standaryzacja: a; = 0, b; = s; 0,4942 0,5180

Zrédlo: obliczenia wlasne.

Rezultaty analiz uzyskane w oparciu o zestaw 9 zmiennych diagnostycznych
i kryteria przyjete w zakresie systemu wag (réwnych, korelacyjnych) i normalizacji
(standaryzacji, unitaryzacji), przy niezmienionych pozostatych zatozeniach analizy
byly do siebie w poszczegdlnych latach ,mniej lub bardziej” podobne. Dopiero trans-
formacja obliczonych miernikéw syntetycznych na wynik rzutowania ortogonalnego
punktéw na prostg oraz ocena jakoSci uzyskanych wynikéw za pomoca wariancji
kierunkowej zmiennej syntetycznej, zaproponowanej przez Kolende [4], pozwolily na
wyb0r ostatecznego rozwigzania (zob. tabela 1). Ranking o najwyzszej wariancji kie-
runkowej zmiennej syntetycznej uzyskano przy przyjeciu réwnej waznosci wszystkich
cech diagnostycznych oraz klasycznej standaryzacji zmiennych (wariant 4) lub przez
skalowanie zmiennych (wariant 5). Szczegélowe rezultaty najlepszego uporzadkowania
systemdéw emerytalnych dla wariantu 5, czyli wyniki oceny systeméw wedtug wartosci
miernika syntetycznego M, réwnowazne z wynikiem rzutowania obiektéw na prosta
M", dla ktérego suma odlegltosci rzutéw ortogonalnych o; wszystkich obiektéw o; na
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te prosta jest najmniejsza, przedstawiono w tabeli 2. Wyniki zaprezentowane zostaly
uporzadkowane wedtug pozycji systeméw emerytalnych dla 2006 r.
Tabela 2

Wyniki porzadkowania liniowego stopnia efektywnosci systeméw emerytalnych wedlug wariantu
0 najwyzszej wariancji kierunkoweja

= % < S = % s S
Miernik ‘l.%” = 5% % Miernik ‘ﬁ,%n = 5% ?,
S = 5= Q= = 5=
syntetyczny | &g = S5 | syntetyezny | L = g
Kraj M 8| 8 s 5 M 8| 8 s 5
| 5 | 72 | 5 | 7z
2005 r. 2006 r.
Luksemburg (LU) 3,476 3 0,937 | 0,8788 3,491 1 1,901 | 3,6154
Stowacja (SK) 3,766 1 1,807 | 3,2667 3,281 2 1,272 | 1,6178
Islandia (IS)
3,699 2 1,607 | 2,5813 3,241 3 1,153 | 1,3292
(EFTA)
Szwecja (SE) 3,475 4 0,937 | 0,8770 3,106 4 0,747 | 0,5581
Finlandia (FI) 3,303 7 0,420 | 0,1766 3,090 5 0,700 | 0,4901
Cypr (CY) 3,193 12 0,089 | 0,0079 3,055 6 0,594 | 0,3527
Hiszpania (ES) 3,258 8 0,284 | 0,0809 3,031 7 0,523 | 0,2733
Wielka Brytania
3,214 11 0,152 | 0,0230 3,016 8 0,478 | 0,2285
(UK)
Republika Czeska
3,377 6 0,641 | 0,4105 2,947 9 0,269 | 0,0724
(C2)
Norwegia (NO)
3,070 17 -0,280 | 0,0786 2,896 10 0,118 | 0,0139
(EFTA)
Wegry (HU) 3,420 5 0,769 | 0,5918 2,883 11 0,078 | 0,0062
Niemcy (DE) 3,110 15 -0,160 | 0,0257 2,873 12 0,049 | 0,0024
Dania (DK) 3,038 20 -0,376 | 0,1415 2,867 13 0,032 | 0,0010
Estonia (EE) 3,043 19 -0,360 | 0,1299 2,866 14 0,029 | 0,0008
Malta (MT) 3,254 9 0,271 | 0,0734 2,853 15 -0,011 | 0,0001
Litwa (LT) 2,979 21 -0,553 | 0,3056 2,825 16 -0,096 | 0,0093
POLSKA (PL) 3,150 14 -0,041 | 0,0017 2,797 17 -0,180 | 0,0326
Holandia (NL) 3,233 10 0,209 | 0,0436 2,748 18 -0,327 | 0,1071
Francja (FR) 2,876 24 -0,863 | 0,7450 2,741 19 -0,346 | 0,1200
Belgia (BE) 3,179 13 0,048 | 0,0023 2,724 20 -0,399 | 0,1592
Austria (AT) 3,045 18 -0,355 | 0,1257 2,721 21 -0,409 | 0,1670
Portugalia (PT) 3,077 16 -0,260 | 0,0677 2,686 22 -0,513 | 0,2634
Grecja (GR) 2,895 23 -0,805 | 0,6474 2,653 23 -0,610 | 0,3724
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cd. tabeli 2
= * < < j] * < <
Miernik s %n = 5} g Miernik < EO = 53 %
SN = 5= o= | 5 =
syntetyczny <= £ & 5 | syntetyczny <= g g
Kraj M & | 8 s 5 M e | 8 s 5
| E | B2 | = | 72
2005 1. 2006 .
Stowenia (SI) 2,760 27 -1,210 | 1,4646 2,546 24 -0,933 | 0,8699
Lotwa (LV) 2,925 22 -0,715 | 0,5109 2,416 25 -1,324 | 1,7519
Wiochy (IT) 2,761 26 -1,207 | 1,4578 2,405 26 -1,356 | 1,8394
Irlandia (IE) 2,835 25 -0,985 | 0,9705 2,378 27 -1,438 | 2,0665
SUMA X X x | 0,5810 X X x | 0,6045

a Z punktu widzenia jakos$ci uzyskanego wyniku wariant 4 i 5 zaréwno dla 2005 i dla 2006 r. sa
réwnowazne.

Zrédlo: obliczenia wlasne w programie MS Excel 2003 oraz Taksonomia numeryczna 2006 [4].

W 2005 r. krajami o najbardziej efektywnych systemach emerytalnych okazaly sie
(1) Stowacja, (2) Islandia (EFTA) oraz (3) Luksemburg. Polska znalazla si¢ na 14 miejscu
w rankingu, a ostatnie trzy miejsca w zestawieniu zajely: (25) Irlandia, (26) Wlochy oraz
(27) Stowenia. W 2006 r. w wyniku zmian w rankingu pozycje (1) zajal Luksemburg,
(2) Stowacja, a (3) Islandia (EFTA). Polska spadta z 14 na 17 miejsce, a na ostatnich
pozycjach znalazly sie (25) Lotwa, (26) Wlochy oraz (27) Islandia (EFTA).

5. ANALIZA SKUPIEN DLA WYNIKU PORZADKOWANIA LINIOWEGO SYSTEMOW EMERYTALNYCH

W powyzszych rozwazaniach na temat efektywnosci systeméw emerytalnych
poszczegblnych krajow nie zdefiniowano progu, wedtug ktérego nalezy rozpatrywaé
,mniej, lub bardziej efektywne” systemy emerytalne. Na podstawie wynikéw analizy
z lat 2005-2006 zamieszczonych w tabeli 2 mozna umownie przyjaé, ze grupe kra-
jow o najbardziej efektywnych systemach emerytalnych stanowia: (1) Luksemburg,
(2) Stowacja, (3) Islandia (EFTA) oraz (4) Szwecja. Jednak fakt, ze na podstawie wyni-
kéw uporzadkowania systemOw nie mozna oceni¢ istotnosci réznic pomiedzy miejscami
zajmowanymi w rankingu sprawia, ze powyzszy podzial moze réwniez okazaé sie
subiektywny.

W tym momencie pomocna okazuje si¢ analiza skupiefi systeméw emerytalnych,
dokonana na podstawie ich pozycji w rankingach w latach 2005-2006, ktéra pozwala
wyltonié grupy systeméw podobnych z punktu widzenia analizowanego zjawiska
w ramach uzyskanych rankingéw efektywnosSci systeméw emerytalnych. W tym celu
dokonano klasyfikacji systeméw z zastosowaniem metody aglomeracyjnej Warda oraz
uogolnionej odlegtosci GDM, wtasciwej dla danych porzadkowych [7]. Wykorzystujac
pozycje 27 systeméw emerytalnych krajéw UE i EFTA dla 2005 i 2006 r. w rankingach
efektywnosci uzyskano podzial na 5 skupien systeméw podobnych:
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- Skupienie 1: Austria, Portugalia, Belgia, POLSKA, Malta i Holandia.

— Skupienie 2: Niemcy, Norwegia (EFTA), Dania, Estonia i Litwa.

— Skupienie 3: Francja, Grecja, Lotwa, Irlandia, Wtochy i Stowenia.

— Skupienie 4: Cypr, Wielka Brytania, Hiszpania, Finlandia, Republika Czeska
i Wegry.

— Skupienie 5: Islandia (EFTA), Slowacja, Luksemburg i Szwecja.

Drugi wariant oceny efektywnosci systeméw emerytalnych na podstawie wynikéw
ich porzgdkowania w latach 2005-2006 zawezono do 24 krajéw UE i EFTA, wylacza-
jac Cypr, Luksemburg oraz Malte. Postawiono hipoteze, ze ,niewielkie rozmiary” tych
krajéw mogg mieé¢ wpltyw na dobrg lub bardzo dobrg ocene efektywnosci systemu
emerytalnego, zaburzajgc tym samym w ocenie efektywnos$ci kolejno$é pozostalych
systeméw emerytalnych. Na podstawie wynikéw porzadkowania systeméw 24 krajow
UE i EFTA uzyskano 6 grup systeméw podobnych:

— Skupienie 1: Austria, Litwa i Francja.

- Skupienie 2: Niemcy, POLSKA, Dania, Estonia i Norwegia (EFTA).

— Skupienie 3: Belgia, Holandia, Portugalia.

— Skupienie 4: Grecja, Lotwa, Irlandia, Wlochy i Stowenia.

- Skupienie 5: Republika Czeska, Wegry, Hiszpania, Finlandia oraz Wielka
Brytania.

- Skupienie 6: Islandia (EFTA), Szwecja i Slowacja.

Poréwnanie wynikéw obydwu wariantéw grupowania pozwolito potwierdzié¢ przy-
jete wcze$niej umowne zaltozenie, iz najbardziej efektywnymi systemami emerytal-
nymi w latach 2005-2006 byly (Luksemburg), Slowacja, Islandia (EFTA) oraz Szwecja
- wymienione kraje w obydwu przypadkach utworzyty odrebne skupienia.

6. MAPA EFEKTYWNOSCI SYSTEMOW EMERYTALNYCH

Problem przy szczegélowej analizie poréwnawczej wynikéw porzadkowania linio-
wego, ktéry nie dotyczy obiektu znajdujgcego sie na pozycji pierwszej w rankingu,
polega na tym, Ze obiekty znajdujace sie blisko siebie w rankingu wcale nie musza by¢
do siebie podobne [4]. Dla przyktadu, efektywnos$¢ polskiego systemu emerytalnego skla-
syfikowanego w latach 2005-2006, odpowiednio na 14 i 17 pozycji wcale nie oznacza,
ze powinien on ,poprawiaé efektywno$¢” w stosunku do wszystkich, odpowiednio 13
i 16 systeméw znajdujgcych sie przed nim w rankingu. Wystarczy, aby polski system
emerytalny upodabnial sie do jednego z systeméw z pierwszych miejsc w rankingu,
wowczas ,poprawa’ jego pozycji bedzie nastepowala takze wobec innych systemdw,
znajdujacych sie na dalszych miejscach w rankingu, lecz odpowiednio przed 14 i 17
pozycja w zestawieniu.
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a Promienie od prawej do lewej okreSlaja pozycje obiektéw w rankingu. Pogrubiony promien na rysunku

wyznacza, odpowiednio 14 i 17 pozycje polskiego systemu emerytalnego w rankingu za 2005 i 2006 r. Obiekty

po prawej stronie od tego promienia znajdujg sie¢ na pozycjach lepszych (po lewej na pozycjach gorszych)

niz polski system emerytalny. Symbole nazw poszczegdlnych krajéw zamieszczono w tabeli 2 i 3.

Rysunek 3. Warto$ci miernika syntetycznego i odlegtosci Euklidesowe polskiego systemu emerytalnego
na tle systeméw innych krajéow UE i EFTA - mapa dla obiektow?

Zrédlo: opracowanie wlasne w programie Tuksonomia numeryczna 2006 [4].
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Rozszerzong analize poréwnawczg umozliwia mapa dla obiektéw zaproponowana
przez Kolende [4], bedaca potaczeniem odlegloSci metrycznych (np. euklidesowych)
miedzy obiektami wyznaczonymi na podstawie ich cech diagnostycznych oraz wynikéw
uporzadkowania obiektéw w oparciu o wartoSci miernika syntetycznego. Wyniki analiz
pozycji i podobienistwa polskiego systemu wzgledem pozostalych systeméw emerytal-
nych przedstawione na rysunku 3 wskazuja, ze w latach 2005-2006 najbardziej zbli-
zonym w sensie efektywnosci do polskiego systemu emerytalnego, byl system Wegier
(HU). Mimo jego spadku z 5 na 11 miejsce nadal plasowal sie na pozycji ,wyzszej”
(lepszej) w rankingu wzgledem polskiego systemu emerytalnego. Biorac pod uwage
spadek w rankingu systemu Wegier (HU) oraz pomijajac (ze wzgledu na ich nie-
poréwnywalny rozmiar wobec polskiego systemu emerytalnego) systemy Malty (MT)
i Luksemburga (LU) za drugi ,wzorcowy” dla Polski z punktu widzenia efektywnosci
mozna uznaé¢ system emerytalny Stowacji (SK). W podobnej odlegtosci od polskiego
systemu emerytalnego oprocz systemu Slowacji (SK) znajdowal sie réwniez system
Czech (CZ), lecz pierwszy z nich plasowal sie w czotéwce analizowanych systeméw
w badanym okresie. Warto zauwazy¢, ze systemy emerytalne krajéw nordyckich, takich
jak Szwecja, Norwega, Finlandia, postrzeganych jako kraje dobrobytu (welfare), choé
znalazly si¢ w rankingach na pozycjach blizszych wzgledem Polski, to w sensie odle-
glosci byly dla niej nieosiggalne.

Tabela 3

Wyniki analizy efektywnosci i podobienstwa systeméw emerytalnych 25 krajéw UE i 2 krajéw EFTA na
podstawie analizy map dla obiektéw

- Zblizony w sensie o Zblizony w sensie
=3 o 58 o
s 23 efektywnosci system s 28 efektywnosci system
%—E E emerytalny sposréd: % &; § emerytalny sposrod:
KRAJ CEE £EZ
z & lepszych gorszych z 2 lepszych gorszych
w rankingu | w rankingu w rankingu | w rankingu
2005 r. 2006 r.
Belgia (BE) 13 FI-7 DE-15 20 DE-12 GR-23
Republika Czeska (CZ) 6 SK-1 FI-7 9 SK-2 HU-11
Dania (DK) 20 FI-7 SI-27 13 FI-5 NL-18
Niemcy (DE) 15 BE-13 GR-23 12 ES-7 BE-20
Estonia (EE) 19 CZ-6 Lv-22 14 SE-4 LV-25
Irlandia (IE) 25 NL-10 SI-27 27 NL-18 -
Grecja (GR) 23 PT-16 FR-24 23 FR-19 1T-26
Hiszpania (ES) 8 FI1-7 DE-15 7 FI-5 UK-8
Francja (FR) 24 GR-23 IT-26 19 DE-12 GR-23
Wiochy (IT) 26 FR-24 SI-27 26 GR-23 1E-27
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cd. tabeli 3
55 Zblizony w sensie 55 Zblizony w sensie
o 28 efektywnosci system o 23 efektywnosci system
;: '—% g emerytalny sposréd: % % g emerytalny sposrod:
KRAJ A ; ﬁs lepszy.ch gorsz;fch A~ ; ’fﬁ lepszy.ch gorszych
w rankingu | w rankingu w rankingu | w rankingu
2005 r. 2006 r.
Cypr (CY) 12 UK-11 NO-17 6 FI-5 UK-8
Lotwa (LV) 22 EE-19 SI-27 25 EE-14 IT-26
Litwa (LT) 21 EE-19 SI-27 16 EE-14 LV-25
Luksemburg (LU) 3 SK-1 MT-9 1 - SK-2
Wegry (HU) 5 LU-3 PL-14 11 CZ-9 PL-17, AT-21
Malta (MT) 9 LU-3 SI-27 15 HU-11 SI-24
Holandia (NL) 10 FI-7 BE-13 18 DK-13 BE-20
Austria (AT) 18 LU-3 GR-23 21 HU-11 SI-24
POLSKA (PL) 14 HU-5 SK-1 |AT-18 SI-27 17 HU-11 SK-2 | AT-21 SI-24
Portugalia (PT) 16 ES-8 GR-23 22 ES-7 GR-23
Stowenia (SI) 27 MT-9 - 24 MT-15 LV-25
Stowacja (SK) 1 - CZ-6 2 LU-1 CZ-9
Finlandia (FI) 7 SE-4 DE-15 5 SE-4 UK-8
Szwecja (SE) 4 IS-2 FI-7 4 IS-3 FI-5
Wielka Brytania (UK) 11 FI-7 NO-17 8 ES-7 NO-10
Islandia (IS) (EFTA) 2 SK-1 NO-17 3 LU-1 NO-10
Norwegia (NO) (EFTA) 17 UK-11 DK-20 10 UK-8 GR-23

Zrédlo: obliczenia wlasne w programie MS Excel 2003 oraz Taksonomia numeryczna 2006 [4].

Analizujac systemy krajéw znajdujacych sie na miejscach dalszych (gorszych) w ran-
kingu niz Polska (zob. rysunek 3) nalezy wskazaé¢ na Austrie (AT) oraz Stowenie (SI),
odpowiednio z miejsc 18 i 27 (2005 r.) oraz 21 i 24 (2006 r.) jako na kraje réwniez
posiadajace najbardziej zblizone do Polski w sensie odlegtosci systemy emerytalne3.
Na podstawie analizy map dla kazdego systemu skonstruowano tablice powigzan mie-
dzy efektywno$cig systeméw emerytalnych w latach 2005-2006 (zob. tabela 3). Dla
kazdego z nich wskazano system emerytalny najbardziej ,zblizony” pod wzgledem

3 W por6éwnaniu tym pominieto Litwe (LT), ktéra awansowala z 21 na 16 pozycje w rankingu, wyprze-
dzajac Polske w zestawieniu.
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efektywnosci i znajdujacy sie odpowiednio na ,nizszych” (lepszych) oraz ,wyzszych”
(gorszych) pozycjach w rankingu.

Idea mapy dla obiektéw wskazuje, ze dla wlasciwej oceny wynikéw rankingu i wy-
ciggniecia wnioskéw nie wystarcza sama analiza kolejnosci porzadkowania obiektow
i nalezy réwniez wzigé pod uwage odlegtosci miedzy obiektami. To z kolei wskazuje na
zasadno$¢ przeprowadzenia analizy skupieni dla wyniku porzadkowania obiektéw lub
tez dokonania pogtebionej analizy skupien na podstawie wartos$ci cech diagnostycznych.
W obydwu przypadkach wymagana jest wstepna znajomo$¢ liczby k poszukiwanych
grup oraz znajomo$¢ metod oceny liczby skupienn w zbiorze danych.

7. KLASYFIKACJA SYSTEMOW EMERYTALNYCH Z PUNKTU WIDZENIA EFEKTYWNOSCI

Analiza skupieni systeméw emerytalnych metodami aglomeracyjnymi w oparciu o ze-
staw omawianych w artykule cech diagnostycznych, wskazata, m.in. na podobiefistwo
systeméw emerytalnych krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej. Dla 2005 i 2006 r. uzy-
skano identyczne skupienie systeméw emerytalnych tych krajéw, cho¢ obydwa rozwigza-
nia réznily sie pod wzgledem liczby i struktury pozostatych grup systeméw podobnych.

Wynik klasyfikacji systeméw emerytalnych dla 2006 r., uzyskany za pomoca metody
aglomeracyjnej pelnego wigzania na bazie uogélnionej odlegtosci GDM, a poprzedzony
oceng jako$ci grupowania i analizg replikacji (stabilno$ci) wynikéw to najlepszy rezultat
grupowania systeméw z punktu widzenia efektywnosci:

— Skupienie 1: Belgia, Islandia, Hiszpania, Portugalia oraz Finlandia.

— Skupienie 2: Dania, Cypr oraz Wielka Brytania.

— Skupienie 3: Irlandia, Francja oraz Szwecja.

- Skupienie 4: Wlochy, Luksemburg, Holandia, Austria oraz Norwegia.

— Skupienie 5: Republika Czeska, Estonia, Litwa, Lotwa, Wegry, Slowacja oraz
POLSKA.

— Skupienie 6: Niemcy, Grecja, Malta i Stowenia.

Uzyskany podzial systeméw jest w duzym stopniu zgodny ze znanym w literaturze
modelowym podzialem systeméw emerytalnych (rezydualny, uniwersalny, korporacyjny,
elementarny i postkomunistyczny) sformutowanym dla krajéw UE-15. Uzyskany dla
2006 r. wynik klasyfikacji systeméw emerytalnych z punktu widzenia oceny stopnia
ich efektywnosci, okazat sie réwniez zbiezny w wynikami grupowania krajéw w zakre-
sie oceny skutecznos$ci polityki spotecznej, dokonanego na podstawie zupelnie innego
zestawu cech diagnostycznych z uwzglednieniem krajéw postkomunistycznych [3].

Krajami o najbardziej podobnych z punktu widzenia stopnia efektywnosci, syste-
mach emerytalnych sa (zob. rysunek 4): Polska, Stowacja i Wegry, nastepnie Polska,
Lotwa, Litwa i Estonia, a dopiero w dalszej kolejnosci sg do siebie zblizone systemy
Polski i Republiki Czeskiej. Jesli spojrze¢ na wymienione kraje w ujeciu historycznym,
na okres transformacji ustrojowej, to pod wzgledem funkcjonowania i rozwoju polityki
spolecznej, w tym systeméw emerytalnych oraz stopnia starzenia sie demograficznego
ludno$ci, mozna wskazaé na liczne podobienistwa pomiedzy Polskg, Republika Czeska,
Stowacja i Wegrami, a takze Litwa, Lotwa i Estonig — zaliczanymi do panstw Europy
Srodkowo-Wschodniej [5].
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Rysunek 4. Wynik analizy skupien efektywnosci systeméw emerytalnych 25 krajéw UE
i 2 krajéow EFTA dla 2006 r.

Zrédlo: obliczenia wlasne w programie Clustangraphics 8 [8].

22 2z

Podobienstwa pomiedzy wymienionymi krajami mozna réwniez odnalezé¢ $ledzac
historie reform systeméw emerytalnych krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej. Podjely
one wiele istotnych, parametrycznych lub strukturalnych zmian, bedacych wyrazem
poszukiwania coraz bardziej efektywnych rozwigzan systemu zabezpieczenia spotecz-
nego. Pierwsze reformy zapoczatkowano w Republice Czeskiej w 1994 1., na Wegrzech
w 1998 1., w Polsce w 1999 r., na Lotwie* w 2001 r., w Estonii w 2002 r., na Litwie
w 2004 r., a na Stowacji w 2005 r. [2]. Przeglad reform w systemach emerytalnych
krajéw sgsiadujacych z Polskg wskazuje, Ze to dziatania w zakresie ograniczania przy-
wilejow i wydtuzania w czasie momentu przej$cia na emeryture oraz ulgi podatkowe
dla uczestnikéw mogg mieé kluczowe znaczenie dla poprawy efektywnos$ci systemow
emerytalnych.

4 Fundamentalne reformy 1 filara oraz wprowadzenie systemu NDC przeprowadzono na FLotwie juz
w 1996 1.
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Na zakoficzenie mozna postawié¢ hipoteze, ze jeSli za dodatkowy aspekt oceny
efektywnosci systeméw emerytalnych analizowanych krajéw uznaé fakt przeprowadze-
nia w nich w ostatnich latach reform emerytalnych oraz poréwnaé istotno$¢ wprowa-
dzonych zmian, to wlasnie systemy emerytalne krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej
nalezaloby na tle systeméw innych krajéow UE i EFTA uznaé za rozwijajace sie naj-
bardziej efektywnie. Ten punkt widzenia oraz mozliwo$¢ uwzglednienia w analizie
danych za kolejne lata stanowig przestanki do prowadzenia dalszych badan oceny
stopnia efektywnosci systeméw emerytalnych. Warto dodaé, ze wyniki zamieszczone
w tabeli 3 i na rysunku 3 moga stanowi¢ podstawe dla dalszych szczegélowych analiz
pozycji i odlegtosci systeméw innych krajéow UE i EFTA oraz umozliwiajg kontynuo-
wanie poréwnan efektywnosci systeméw emerytalnych w czasie.

8. ANALIZA EFEKTYWNOSCI POLSKIEGO SYSTEMU EMERYTALNEGO

Wyniki oceny efektywnos$ci systeméw emerytalnych uzyskane za pomocg metod
porzadkowania liniowego na podstawie danych za lata 2005-2006 (14 i 17 pozycja
Polski) oraz interpretacja map systeméw emerytalnych (zob. tabela 3, rysunek 3) suge-
rujg, ze w celu poprawy efektywnosci systemu emerytalnego w Polsce nalezy wzorowaé
sie na systemie Wegier (HU) lub Stowacji (SK). Wartosci poszczegdlnych wskaznikow
czastkowych wykorzystanych do obliczen w latach 2005-2006 ukazujg mocne i stabe
strony polskiego systemu emerytalnego na tle systemu Wegier czy Stowacji.

W latach 2005-2006 polski system emerytalny zajmujac pod wzgledem nier6wno-
mierno$ci rozktadu dochodéw (adekwatno$¢ emerytur) pozycje 15 i 14 osiggnal wynik
gorszy, niz system Wegier (pozycje 4; 9) czy Slowacji (pozycje 2; 5). Ze wzgledu na
zagregowang stope zastgpienia dochodéw przez emerytury Polska zajela miejsca (6; 4),
Wegry (3; 9), a Stowacja (11; 8). Natomiast z punktu widzenia jednostkowego kosztu
redukcji ubéstwa w grupie wieku 65 lat i wiecej poprzez $wiadczenia emerytalne
(rysunek 1) system w Polsce dwukrotnie osiggnal wysoka 4 pozycje, podobnie jak
systemy Wegier i Stowacji (dwukrotnie) odpowiednio 5 i 6 miejsce.

W zakresie wyptacalnosci systeméw charakteryzowanej przez stope zatrudnienia
0s6b w grupie wieku 55-64 lata Polska w latach 2005-2006 znajdowata si¢ na ostatniej,
27 pozycji w rankingu. Warto$ci omawianej stopy zatrudnienia, wynoszace w Polsce
odpowiednio 27,2% i 28,1%, ksztaltowaly sie znacznie ponizej wartosci $rednich dla
UE, wynoszacych odpowiednio 42,6% i 43,7%. Wskaznik kosztéw systemu emery-
talnego zapewnil Polsce w 2006 r. pozycje lepsza niz Wegrom (pozycja 9 wobec 10)
oraz zdecydowanie lepszg niz Stowacji, ktora zajeta 24 miejsce w rankingu. W latach
2005-2006 Polska byla krajem o stosunkowo niskim obcigzeniu demograficznym oséb
w wieku 15-64 lata osobami w wieku powyzej 65 lat i wiecej, wynoszacym 19 o0séb,
a krajami o najnizszym stopniu obcigzenia demograficznego, wynoszacym 16 oséb,
okazaly si¢ Slowacja i Irlandia. Ostatecznie pod wzgledem obcigzenia demograficz-
nego, bedacego destymulantag w ocenie efektywnos$ci systeméw emerytalnych, Polska
zajeta w latach 2005-2006 pozycje 5 w rankingu, wyprzedzajac Wegry (dwukrotnie
13 pozycja) i ustepujac 1 i 2 miejsca Slowacji.

Gléwnym celem cech przyjetych do analizy z zakresu modernizacji systemow
emerytalnych byto ukazanie réznic wystepujacych w systemach ze wzgledu na pteé¢
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uczestnikow. W latach 2005-2006 pod wzgledem bezwzglednej réznicy wielkos$ci reduk-
cji stopy ubo6stwa oséb starszych wedtug plci po transferach emerytalnych (zob. rysu-
nek 2) polski system dwukrotnie uplasowat sie na 11 pozycji w rankingu. Natomiast
z punktu widzenia dwéch ostatnich zmiennych przyjetych do analizy, tj. bezwzgledne;j
réznicy median relatywnych dochodéw oséb starszych (65+/0-64) wedlug plci oraz
bezwzglednej réznicy zagregowanej stopy zastagpienia dochodéw przez emerytury dla
grup wieku 65-74/50-59 wedlug plci system Polski, na tle systemu Wegier i Stowacji,
zajal dalekie pozycje w zestawieniu.

Na podstawie ogélnej charakterystyki systeméw emerytalnych krajéw UE i EFTA
przedstawionej w punkcie 3 artykutu oraz krétkiej analizy efektywnosci polskiego
systemu emerytalnego przedstawionej w tym punkcie, Zrédla ,umiarkowanej” efek-
tywnosci polskiego systemu emerytalnego na tle innych krajéw UE i EFTA mozna
okresli¢ nastepujgco:

— w Polsce wystepuje zbyt wysoki poziom nieréwnosci dochodowych oséb w wieku
65 lat i wiecej, a stosunek dochodéw 20% os6b, odpowiednio o najwyzszych i najniz-
szych dochodach w tej grupie wieku (wskaznik kwintylowy), cho¢ ksztaltuje sie ponizej
$redniej dla UE, to na tle innych krajéw wcigz pozostaje wysoki,

— w poréwnaniu z innymi krajami w Polsce wystepuje zbyt niska stopa zatrud-
nienia oséb w grupie wieku 55-64 lata, a warto$¢ omawianego wskaznika jest wcigz
daleka od jego $redniego poziomu dla UE-25. Do pozytywnych zmian w tym zakresie,
jakie zaistnialy od dnia 1 stycznia 2009 r., zaliczy¢ nalezy ograniczenie i racjonalizacje
mozliwo$ci przechodzenia pracownikéw na wcze$niejszg emeryture,

— polski system emerytalny charakteryzuje sie zbyt duzymi warto$ciami wskazni-
kéw modernizacji, oceniajacych réznice w zakresie ubdstwa i $wiadczen wedlug plci,
tj. réznicg median relatywnych dochodéw os6b w wieku 65 lat i wiecej oraz r6znica
zagregowanych stép zastgpienia dochodéw przez emerytury miedzy generacjami.

9. PODSUMOWANIE

W artykule przedstawiono rezultaty analiz stopnia efektywnosci systeméw emery-
talnych krajéw UE i EFTA w latach 2005-2006 przy zastosowaniu: metody porzadko-
wania liniowego systeméw na podstawie warto$ci miernika syntetycznego, grupowania
systeméw w oparciu o wyniki ich porzadkowania, mapy efektywnosci systeméw emery-
talnych oraz klasycznej analizy skupien systeméw na podstawie cech diagnostycznych
z zakresu ich efektywnosci.

Porzadkowanie jest do pewnego stopnia analizg uproszczona, gdyz jest prowa-
dzone na podstawie unormowanych warto$ci zmiennych w sposéb ,niezalezny” dla
kazdego systemu (obiektu), a jedynie parametry normalizacji sg ustalane na podstawie
catego zbioru cech diagnostycznych systeméw emerytalnych (obiektéw). Jednocze$nie
trudno jest oceni¢ réznice miedzy poszczegélnymi systemami (obiektami) i tylko dodat-
kowa analiza skupien na podstawie wynikéw porzadkowania liniowego moze wskazaé
pewne grupy systeméw podobnych. Jak wyjasniono, odlegle 14 i 17 miejsce polskiego
systemu emerytalnego nie musi wcale oznaczaé jego gorszej pozycji wobec, odpowied-
nio wszystkich 13 i 16 systeméw znajdujacych sie przed nim na wyzszych pozycjach
w rankingu.
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Dlatego tez metody rozszerzajace analize, jak mapa systeméw emerytalnych bazu-
jaca na wyniku porzadkowania liniowego i macierzy odleglo$ci miedzy systemami (np.
odlegtosci euklidesowej), ktora nie dostarcza informacji o strukturze skupiei, moze
stanowi¢ uzyteczne narzedzie analizy.

Wydaje sie, ze najwickszg warto$¢ poznawcza wcigz zapewniajg metody analizy
skupien, opierajace sie na wielowymiarowej macierzy odleglo$ci miedzy systemami,
biorace pod uwage relacje niepodobienstwa miedzy wszystkimi analizowanymi obiek-
tami. Nalezy jednak zauwazy¢, ze wyniki wspomnianych metod analizy raczej sie
uzupelniaja. Kazda z nich ma swoje ,wady i zalety”, lecz dopiero wspélna analiza
uzyskanych na ich podstawie wynikéw daje pelny obraz w zakresie oceny stopnia
efektywnosci systeméw emerytalnych.
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POROWNANIE EFEKTYWNOSCI SYSTEMOW EMERYTALNYCH KRAJOW UE I EFTA W 2005 I 2006 R.
Streszczenie

Gléwnym celem artykulu bylo przedstawienie wynikéw analizy empirycznej oceny stopnia efektywno-
$ci systeméw emerytalnych krajow UE i EFTA w latach 2005-2006 w oparciu o zaproponowany miernik
syntetyczny.
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Oméwiono wyniki analizy wstepnej, porzadkowania liniowego systeméw emerytalnych, ,map efek-
tywnosci system6éw” oraz grupowania (analizy skupien). Zaprezentowane wyniki pozwolity wskaza¢, m.in.
grupe krajéw o najwyzszym stopniu efektywnos$ci systeméw emerytalnych oraz kraje podobne do Polski
pod wzgledem badanej efektywnosci. Uzyskane rezultaty potwierdzily takze znaczne podobienistwo systeméw
emerytalnych krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej.

Stowa kluczowe: adekwatno$¢, stabilno$é i modernizacja systeméw emerytalnych; syntetyczny miernik
efektywnosci systeméw emerytalnych; kraje UE i EFTA

COMPARISON OF PENSION SYSTEMS' EFFICIENCY OF THE EU AND EFTA COUNTRIES
IN THE YEARS 2005-2006

Summary

The aim of the article is to present the results of the empirical analysis of the level of pension
systems’ efficiency of EU and EFTA countries in the years 2005-2006 on the basis of the proposed synthetic
measure.

We discuss the results of the initial analysis, linear ordering of pensions systems, “maps of systems
efficiency” and grouping (cluster analysis). The presented results allow us to show a group of countries
with the highest level of pension systems’ efficiency and countries similar to Poland with respect to the
examined efficiency. The obtained results reveal a close similarity between pension systems of countries of
Central and Eastern Europe.

Key words: adequacy, sustainability and modernization of pension systems; synthetic measure of pension
systems’ efficiency; EU and EFTA countries
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O WERYFIKACJI I FALSYFIKACJI HIPOTEZ

Opracowanie to dedykuje Doktorantom

WPROWADZENIE

Prawdopodobnie artykut ten nie powstatby, gdyby nie coraz cze$ciej pojawiajace
sie w pracach mtodych naukowcéw sformutowania typu: ,testowana hipoteza okazata
sie prawdziwa”, ,hipoteza zerowa zostala pozytywnie zweryfikowana”, ,mozna wiec
przyjaé, ze weryfikowana hipoteza Hy jest prawdziwa”. Tego rodzaju sformulowania,
bedace czesto konkluzjg przeprowadzonych badan empirycznych, sg dla statystyka
trudne do zaakceptowania. Odnosi si¢ to w szczegdlnosci do hipotez statystycznych, ale
nie wylacznie. Strategie weryfikacji hipotez w badaniach naukowych i w zyciu codzien-
nym, stanowigce przedmiot zainteresowania filozoféw i psychologéw, rzadko zawierajg
mozliwo$¢ przesadzania o tym, ze weryfikowana hipoteza jest prawdziwal.

Celem tego opracowania jest przypomnienie zasad statystycznej teorii weryfikacji
hipotez, wzbogacenie jej interpretacji, a takze pokazanie logicznej zgodnosci, jaka
istnieje miedzy decyzjami podejmowanymi w procesie testowania hipotez naukowych
i statystycznych. Przez hipotezy naukowe bedziemy rozumieli przypuszczenia o cha-
rakterze uniwersalnym (globalnym), wywodzace si¢ z odpowiedniej teorii. Hipoteza
statystyczna natomiast, rozumiana bedzie jako przypuszczenie dotyczace szczegétowych
kwestii odnoszacych sie do $cisle zdefiniowanej populacji, ktére zweryfikowaé¢ mozna
w oparciu o probe losowg reprezentujaca te populacje.

W zagadnieniach ekonomicznych, podobnie jak w socjologii, psychologii, medy-
cynie, poprawna interpretacja wynikéw weryfikacji hipotez jest wazna, gdyz dostar-
cza przestanek do podejmowania decyzji odnoszacych sie do catych, nieraz bardzo

! Interesujace oméwienie pogladéw filozoféw i psychologéw na weryfikacje hipotez, jako na element
poznania naukowego mozna znalez¢ m.in. w pracach D.J. Glass i N. Hall [2008], J. Klayman i Y. Ha [1987],
K.Popper [1995].
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duzych populacji, o ktérych badacz wypowiada sie na podstawie informacji zawartych
w prébie. Bioragc pod uwage to, ze proba stanowi zwykle nieduza frakcje populacji
(utamek procenta lub promila), wazne jest zaréwno zastosowanie wlasciwej procedury
weryfikacji hipotez, jak i poprawne zinterpretowanie jej wynikow.

1. DOWODZENIE PRZEZ ZAPRZECZENIE (DOWODZENIE NIEPRAWDZIWOSCI HIPOTEZY)

W statystycznej teorii weryfikacji hipotez, ktérej twércami sg E.S. Pearson
iJ. Neyman, sprawdzang hipoteze nazywa sie hipotezq zerowq i oznacza sie przez H.
Roéwnolegle formutuje sie konkurencyjng wobec niej tzw. hipoteze alternatywnq (Hy),
ktéra w przeciwienstwie do hipotezy zerowej ma najczesciej charakter ztozony. Oznacza
to, ze hipoteza alternatywna nie okresla jednej wartosci parametru populacji, ktérego
dotyczy wnioskowanie, lecz dopuszcza rézne jego warto$ci, inne od tej, ktérg zawiera
hipoteza zerowa. Na przyklad: hipoteza zerowa stwierdza, ze wspoélczynnik korelacji
miedzy dwiema cechami w populacji jest réwny zero, a hipoteza alternatywna glosi,
ze wspoOlczynnik ten jest wiekszy od zera (czyli przyja¢ moze jedng z nieskonczonej
liczby warto$ci wiekszych od zera, lecz nie réwng zero). Mimo Ze hipotezg sprawdzang
(testowang) jest hipoteza zerowa, to formutowana jest ona w taki sposéb, aby dowiesé
jej nieprawdziwosci. Jest to jedna z kluczowych kwestii w dobrym rozumieniu teorii
wnioskowania statystycznego. Aby dowie$¢ istnienia statystycznie istotnej korelacji
miedzy dwiema cechami, stawia sie hipoteze, ze wspoélczynnik korelacji miedzy tymi
cechami jest réwny zero. Odrzucenie tej hipotezy (stwierdzenie jej nieprawdziwoSci) sta-
nowi statystyczny dowdd na to, ze miedzy badanymi cechami istnieje istotna zaleznosé
korelacyjna. Podobnie jest w przypadku hipotez nieparametrycznych, odnoszacych sie
nie do parametréw, lecz pewnych atrybutéw populacji. Aby dowie$¢, ze miedzy dwiema
cechami w populacji istnieje wspélzalezno$é, sprawdzang hipoteze formutuje sie na
zasadzie zaprzeczenia, tj. ze analizowane cechy sa niezalezne. Takze tutaj odrzucenie
sprawdzanej hipotezy w oparciu o wynik préby losowej bedzie statystycznym dowodem
na to, ze cechy te sg zalezne. Zanim oméwimy powody takiego postepowania (pkt 2),
wyjasnijmy najpierw, co wlasciwie oznacza odrzucenie hipotezy i dlaczego decyzje te
traktujemy jako dowdd statystyczny nieprawdziwosci hipotezy zerowej.

Procedura weryfikacji hipotez statystycznych zaktada, ze hipoteza zerowa jest dotad
prawdziwa, dopoki nie znajdg sie silne przestanki kazace watpi¢ w jej prawdziwos$é2.
Jedynym zrédltem mozliwych przestanek mogg by¢ — w klasycznym ujeciu - informacije
pochodzace z proby losowej. Odrzucenie testowanej hipotezy nastepuje wowczas, gdy
bardzo male jest prawdopodobienistwo wystgpienia (realizacji) zaobserwowanej préby,
przy zaloZeniu ze prawdziwa jest hipoteza zerowa. Na przyklad, jezeli hipoteza Hy
glosi, ze w populacji $redni wzrost oséb wynosi 177 cm, a z proby losowej uzyskano
$redni wzrost 155 c¢m, to mozemy albo przyjaé, ze zrealizowato sie zdarzenie o bardzo
malym prawdopodobienstwie (wylosowano nietypowg probe zdominowang przez naj-

2 A null hypothesis is regarded as valid unless the evidence suggests that it is not true, J. Kmenta [1990],
s. 112. Por. takze Cz. Domanski [1990].
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nizsze osoby z tej populacji), albo ze hipoteza zerowa jest nieprawdziwa3. Jezeli mieli-
bySmy uznaé, ze realizacja préby byla zdarzeniem o prawdopodobienstwie mniejszym
od pewnego minimalnego a (np. 0,01), to skfonni jesteSmy raczej odrzuci¢ hipoteze
zerowa, czyli stwierdzié, ze jest nieprawdziwa. Podejmujac decyzje o odrzuceniu Hy
mozemy jednak popetnic¢ btad, gdy hipoteza ta bedzie w rzeczywisto$ci prawdziwa. Na
szcze$cie znamy prawdopodobiefistwo popelnienia takiego bledu. Odrzucenie spraw-
dzanej hipotezy, gdy jest ona prawdziwa, oznacza, ze zrealizowala sie préba losowa
o prawdopodobienstwie mniejszym od a. Jezeli @ = 0,01, to préba taka zdarzaé sie
bedzie nie czesciej niz Srednio jeden raz na sto préb. Podejmujac decyzje o odrzuceniu
(stwierdzeniu nieprawdziwosci) hipotezy zerowej wiemy, z jakim prawdopodobien-
stwem moze to by¢ decyzja btedna. Nie tylko znamy to prawdopodobiefistwo, ale sami
jego wielko$¢ ustalamy. Poslugujemy sie wiec procedurg, ktéra moze byé zawodna
z prawdopodobienstwem nie wigkszym niz a. Wlasnie z tego powodu, iz w pelni kon-
trolujemy prawdopodobienstwo podjecia blednej decyzji, mamy prawo twierdzié, ze
odrzucenie hipotezy zerowej jest statystycznym dowodem jej nieprawdziwosci, a tym
samym prawdziwosci hipotezy konkurencyjnej H; (najczesciej ztozonej).

2. PROBA STATYSTYCZNA A PRAWDZIWOSC TESTOWANEJ HIPOTEZY

Jezeli zastosowanie testu statystycznego dla danego zbioru obserwacji w prébie nie
prowadzi do odrzucenia hipotezy zerowej, to wlasciwg w tych okoliczno$ciach decyzja
jest stwierdzenie, ze brak jest podstaw do odrzucenia Hy. Innymi stowy — préba nie
dostarczyla wystarczajacych przestanek do odrzucenia sprawdzanej hipotezy. Z kolei
brak przeslanek do stwierdzenia nieprawdziwosci hipotezy H) nie oznacza dowodu na
jej prawdziwos¢. W teorii wnioskowania statystycznego nie istnieje konkluzja o stwier-
dzeniu prawdziwosci hipotezy zerowej, a jedynie o braku podstaw do uznania jej za
nieprawdziwa. Nie sg to kategorie tozsame#. Wyjasnienie, dlaczego empiryczne bada-

3 Zauwazmy, ze im wicksza liczebnie bedzie préba, a takze im mniejsze rozproszenie (dyspersja)
wzrostu oséb w tej populacji, tym trudniej bedzie zaakceptowad tak duze (22 cm) odchylenie $redniej
w prébie od $redniej w populacji. Szczegdlnie warto tu zwréci¢ uwage na znaczenie liczebnosci préby.
Im wigksza préba, tym mniej prawdopodobne jest wystgpienie duzej réznicy migdzy danym parametrem
populacji ajego odpowiednikiem (estymatorem) w prébie. W codziennym mysleniu nie zawsze relacje te
bierzemy pod uwage, stajac sie ,niewrazliwi na liczebno$¢ préby” (ang. insensivity to sample size). A. Tversky
i D. Kahneman [1974] oraz M.H. Bazerman i D. Moore [2009] ilustruja to nastepujagcym przyktadem:
W pewny mie$cie funkcjonujg dwa szpitale. W wigkszym z nich rodzi sie dziennie okoto 45 noworodkéw,
a w mniejszym - okolo 15 noworodkéw. Jak wiadomo, przecigtnie 50% noworodkéw jest plci meskiej. Jednak
rzeczywisty udzial chlopcéw wsréd noworodkéw jest rézny kazdego dnia, bywa mniejszy lub wigkszy od
50%. Przez jeden rok kazdy z tych szpitali notowal dni, w ktérych udzial wzgledny urodzonych chlopcéw
przekraczal 60%. Na pytanie, ktéry ze szpitali zanotowal wiecej takich dni w roku, pada czesto odpowiedz,
ze szpitale te zanotowaly w przyblizeniu t¢ sama liczbe dni. W rzeczywistosci jednak, przy duzej liczbie
urodzin (duzej liczebnosci proby) zdarzenie polegajace na znacznym odchyleniu proporcji w prébie (o 10
pkt proc.) w stosunku do proporcji w populacji jest mniej prawdopodobne, niz w przypadku matej liczby
urodzin. Mniejszy szpital bedzie wiec rejestrowal wigcej takich dni w roku.

4 W jez. angielskim do wyrazenia tej mysli uzywa si¢ powszechnie stwierdzenia absence of evidence is
not evidence of absence. Brak dowodéw (np. wspélzaleznosci cech) nie jest dowodem braku (wspétzaleznosci
tych cech).
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nie nie moze stanowi¢ podstawy do stwierdzenia prawdziwosci testowanej hipotezy,
ma podstawy logiczne, statystyczne i filozoficzne. Te ostatnie, jako ze dotycza sze-
rzej rozumianych hipotez (naukowych), zostang zaprezentowane w odrebnym punkcie
(pkt 3).

Logiczne uzasadnienie podanej wyzej tezy wymaga przypomnienia, ze w procedurze
weryfikacji hipotez statystycznych jednym z waznych etapéw jest przyjecie zalozenia
o prawdziwosci hipotezy Hy. Przy zatozeniu, ze sprawdzana hipoteza jest prawdziwa,
nastepuje obliczenie zaréwno warto$ci statystyki testowej, jak i wyznaczenie praw-
dopodobienstwa krytycznego (ang. p-value)S. Dopuszczenie mozliwosci stwierdzenia
prawdziwosci hipotezy zerowej w wyniku zastosowania procedury testowania prowa-
dziloby do nastepujacej sprzecznosci logicznej. Najpierw zaktada sie, ze hipoteza Hy
jest prawdziwa, stosuje sie odpowiednig procedure testowg, aby w jej efekcie dojsé
do wniosku, ze hipoteza Hj jest prawdziwa. Ale przeciez zalozono na wstepie, ze jest
prawdziwa! Warto wiec powtérzyé, ze:

a) logicznej sprzeczno$ci unika sie, gdy mozliwymi decyzjami w procesie wery-
fikacji hipotez sg: albo odrzucenie sprawdzanej hipotezy, albo stwierdzenie o braku
wystarczajacych podstaw do jej odrzucenia;

b) rzeczywista uzyteczno$¢ testowania statystycznego przejawia sie przede wszyst-
kim w mozliwosci stwierdzenia nieprawdziwos$ci sprawdzanej hipotezy (odrzuceniu Hy
na rzecz konkurencyjnej hipotezy Hj).

Statystyczne uzasadnienie niemoznoS$ci stwierdzenia prawdziwos$ci hipotezy zerowej
brzmi najbardziej przekonujaco w ogélniejszym kontek$cie wnioskowania statystycz-
nego. Odwotamy si¢ tu w szczegdlnosci do estymacji przedzialowej. Zwréémy uwage,
ze w wiekszo$ci testéw parametrycznych okreSlona statystyka testowa stuzy takze do
konstrukcji przedziatu ufnosci dla parametru populacji 6, ktérego dotyczy wniosko-
wanie. Informacje uzyskane z préby pozwalajg zaréwno obliczy¢é warto$é statystyki
testowej, jak i skonstruowaé odpowiedni przedzial ufnosci dla 6. Jezeli w wyniku testo-
wania hipotezy zerowej otrzymano warto$¢ statystyki lezacg poza obszarem krytycz-
nym, a wiec stwierdzono brak podstaw do odrzucenia H( na poziomie istotno$ci ¢, to
w kontekscie estymacji oznacza to, ze z duzym prawdopodobienstwem (1 — @) parametr 6
miedci sie w przedziale zawierajagcym warto$¢ hipotetyczng 6y (tj. warto$¢ parame-
tru 6 wyspecyfikowang w hipotezie zerowej). Innymi slowy oznacza to, ze z duzym
prawdopodobiefistwem mozna twierdzi¢, ze jedna z mozliwych wartosci nieznanego
parametru populacji 0 jest 6. Nie jest ona jedyng warto$cig (co dawaloby podstawy
do stwierdzenia, ze udowodniono prawdziwo$¢ Hy: 0 = ), a zaledwie jedng z nie-
skoniczonej liczby wartos$ci mieszczacych sie w przedziale ufnosci dla 0. Zilustrujemy
to nizej prostym przykladem.

Przyklad 1.

Przyjmijmy, ze w populacji o rozktadzie normalnym, w ktérej odchylenie stan-
dardowe (0) wynosi 4, nieznana jest warto$¢ Srednia u. W oparciu o losowg prébe
n = 16 elementow, z ktérej obliczono $rednig (X = 11), nalezy na poziomie istotnosci

5 Przez prawdopodobienistwo krytyczne rozumie si¢ najmniejszg warto$¢ poziomu istotnoéci, na ktérym
moze by¢ odrzucona hipoteza zerowa.
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a = 0,10 zweryfikowaé hipoteze, ze Srednia w populacji 4 jest réwna 10. Hipotezy
zerowg i alternatywng sformutowano nastepujaco:

Hy:p =10

Hy:p # 10

Warto$¢ odpowiedniej statystyki testowej Z, obliczona przy zatozeniu prawdziwosci
hipotezy zerowej, réwna sie:

=Xt =10y

Warto$¢ ta nie miesci sie w obszarze krytycznym (-co, -1,64) U (1,64, +©), stad
wlasciwg decyzjg jest stwierdzenie o braku podstaw do odrzucenia hipotezy H,.
Dlaczego nie jest to tozsame z uznaniem hipotezy zerowej za prawdziwg? Prezentujac
uzyskany wynik z préby w kontekscie estymacji przedziatowe;j:

< o < o
PX_Q°7S SX"I'a'i:l_
Fmag fr=u A
H-164-F<p<11+164-5
936 < 1 < 1264

oznacza on, ze z prawdopodobienstwem 90% mozna twierdzi¢, iz nieznana $rednia
w populacji u zawiera sie w przedziale (9,36; 12,64) i ze prawdziwa warto$¢ tej sred-
niej moze by¢é dowolng liczbg z tego przedziatu. Moze to byé takze wartosé 10 (ujeta
w sprawdzanej hipotezie), ale nie jest ona jedyng mozliwg warto$cig. A skoro nie
jedyna, to nie mozemy twierdzi¢, ze wskazana w hipotezie warto$¢ jest prawdziwa,
gdyz wykluczatoby to prawdziwos$é jakiejkolwiek innej warto$ci z przedzialu (9,36;
12,64).

Gléwnym powodem tego, ze wynik z préby losowej nie rozstrzyga o prawdziwo-
$ci hipotezy okreslajacej konkretng wartoé¢ parametru populacji jest niedoskonatosé
mechanizmu losowania®. Kazda technika losowania jest obcigzona bledem losowa-
nia, sprawiajgcym ze uzyskana proba prawie nigdy nie jest doskonalg reprezentacijg
populacji. Wynik z préby, ktéry prowadzi do stwierdzenia braku podstaw do odrzuce-
nia sprawdzanej hipotezy statystycznej, nie jest dowodem prawdziwosci tej hipotezy.
Analogiczne do tego rozumowanie jest szeroko stosowane takze w odniesieniu do
hipotez naukowych.

3. FALSYFIKACJA HIPOTEZ NAUKOWYCH

Przedstawiona wyzej w pkt 1 i 2 interpretacja procedury testowania hipotez staty-
stycznych jest zgodna z zasadami stosowanymi w odniesieniu do hipotez naukowych.

6 Szerzej o naturze btedu losowania por. M. Szreder [2010], s. 170-173.
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W obu przypadkach wazna jest mozliwo$¢ stwierdzenia nieprawdziwo$ci weryfikowanej
hipotezy, mozliwos¢ jej obalenia. E. Babbie w ksigzce pt. Badania spoleczne w praktyce
pisze: ,Kazda znaczaca hipoteza musi by¢ obalalna. Jezeli nie jeste§ w stanie okre-
§li¢, jakie odkrycia empiryczne stanowilyby zaprzeczenie twojej hipotezy, nie jest to
prawdziwa hipoteza w naukowym znaczeniu tego stowa” (E. Babbie [2004], s. 474).
W obu tez przypadkach - hipotez statystycznych i hipotez naukowych — podkresla sie
niemozno$¢ udowodnienia prawdziwos$ci hipotezy na podstawie czastkowych (prébko-
wych) danych empirycznych. ,Zadna liczba biatych labedzi nie ustala tego, ze wszystkie
tabedzie sg biale” — pisze Karl Popper [1995], s. 1217. I dalej dodaje: ,Gdy méwimy,
ze nasza wiedza nie jest pewna, mamy na mysli tylko to, ze nigdy nie mozemy by¢
pewni, czy nasze przypuszczenia sg prawdziwe. Gdy stwierdzamy, ze hipoteza nie
jest prawdziwa lub przynajmniej ze nie wydaje sie stanowi¢ lepszego przyblizenia do
prawdy niz jej konkurentki, mozemy ja odrzucié¢. Hipotezy nigdy nie sg weryfikowalne,
mozna je jednak sfalsyfikowaé. Mozna je krytykowac i sprawdzaé¢” (K. Popper [ 1995],
s. 226). Termin ,sfalsyfikowaé” oznacza wykazaé lub ustali¢ nieprawdziwo$é (fatszy-
wo$¢) hipotezy. Formulowanie pewnych hipotez, obalanie niektérych z nich i na tej
podstawie stawianie nowych — to jedna z drog poznania naukowego.

OczywiScie, obserwacje empiryczne (takze statystyczne) moga potwierdzaé pewne
hipotezy lub je wspieraé, ale znaczenie takiego faktu jest dla nauki mniejsze niz wyka-
zanie nieprawdziwosci hipotezy. W codziennym zyciu bywa odmiennie. Staramy sie
niekiedy poszukiwaé¢ faktow lub interpretowaé je w taki spos6b, aby potwierdzaly
nasze pierwotne aprioryczne przekonania (nasze hipotezy). Zjawisko to nazywane jest
,pozytywnym testowaniem hipotez” (ang. positive hypothesis testing) i SciSle taczone
jest z tzw. bledem konfirmacji (ang. confirmation bias), por. M.H. Bazerman, D. Moore
[2009], s. 8-9. Blad ten polega na poszukiwaniu i przetwarzaniu tych informacji, ktére
potwierdzajg postawiong hipoteze, z jednoczesnym pomniejszaniem znaczenia obserwa-
cji, ktore hipotezie tej przecza. W dzialalnosci naukowej tego typu sktonno$é prowadzié¢
moze do nierzetelnych lub falszywych wynikéw. Analogia z zakresu wnioskowania
statystycznego byloby postepowanie, ktérego celem jest zwiekszanie liczebnoS$ci préby
dla wzmocnienia sity argumentacji o prawdziwosci hipotezy zerowej. Tymczasem, jak
stwierdziliSmy wcze$niej, nawet przy bardzo duzej probie nie da sie wykazaé¢ prawdzi-
woSci sprawdzanej hipotezy, a jedynie pokazad, iz proba wspiera te hipoteze (nie daje
przestanek do jej odrzucenia). Statystyk, filozof, psycholog — wszyscy oni zainteresowani
sg takim formulowaniem hipotez, ktérych falszywo$¢ mozna udowodni¢ materiatem
empirycznym i w ten sposéb potwierdzi¢ hipoteze konkurencyjng (alternatywng).
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SYLWETKA NAUKOWA
PROFESORA ZBIGNIEWA CZERWINSKIEGO (1927-2010)

2 maja 2010 r. odszed! na zawsze Profesor Zbigniew Czerwinski, Uczony i Mistrz,
jeden z najwybitniejszych wspoétczesnych ekonomistéw polskich reprezentujacych nurt
iloSciowy w ekonomii, obejmujacy: ekonomie matematyczng, teorie podejmowania
decyzji, cybernetyke ekonomiczng oraz ekonometrie i prognozowanie. Wszechstronnie
wyksztatcony ekonomista, filozof, logik. W kazdej z tych dyscyplin miat niekwestiono-
wany autorytet oraz ogromne zaslugi w ich powstawaniu i rozwoju.

Urodzit si¢ 9 pazdziernika 1927 roku w Warszawie, w rodzinie wyzszego oficera
Wojska Polskiego. W latach bezposrednio poprzedzajacych II wojne Swiatowa mieszkat
w Poznaniu, gdzie jego ojciec, dowddca putku artylerii konnej, petnit stuzbe wojskowa.
Lata wojny spedzit kolejno w Wilnie, Warszawie i powiecie myslenickim, gdzie bral
udzial w partyzantce AK. Mature zdal w Warszawie w 1945 roku. W latach 1945-1949
studiowal ekonomie na Wydziale Prawno-Ekonomicznym Uniwersytetu Poznanskiego
(magisterium uzyskal u prof. Edwarda Taylora), a nastepnie, w latach 1950-1952,
logike na Wydziale Filozoficzno-Historycznym tegoz Uniwersytetu. W 1957 roku na
podstawie rozprawy Zagadnienie prawomocnosci indukcji w ujeciu probabilistycznym
uzyskal stopien naukowy doktora filozofii (promotor: prof. K. Ajdukiewicz). W roku
akademickim 1958/1959 odbyt roczne studia specjalistyczne na Uniwersytecie Harwarda
w USA (u prof. W. Leontiefa). Habilitowal sie w zakresie ekonomii na Uniwersytecie
Warszawskim w 1963 r. na podstawie pracy: Problematyka planowania cen w ujeciu
matematycznym. Byl profesorem nadzwyczajny od 1973 roku, a zwyczajnym od 1977 .
Na Uniwersytecie im. Adama Mickiewicza pracowal w latach 1949-1961, poczatkowo
w Katedrze Nauk Ekonomicznych, a p6zniej w Katedrze Logiki i Metodologii Nauk.
0d 1961 roku do ostatnich dni, tj. przez prawie 50 lat swojego niezwykle pracowitego
zycia zwigzany byl z obecnym Uniwersytetem Ekonomicznym (wcze$niej: Wyzszg Szkolg
Ekonomiczng i Akademia Ekonomiczng) w Poznaniu, gdzie poczatkowo pracowal
w Katedrze Planowania, nastepnie w stworzonym przez siebie Zaktadzie Ekonometrii,
wlgczonym pézniej do Instytutu Cybernetyki Ekonomicznej, ktérym kierowat nieprzer-
wanie az do przej$cia na emeryture.

Profesor Zbigniew Czerwiniski jest autorem 11 ksigzek, ponad 100 artykutéw
naukowych, a takze tlumaczen 5 monografii i podrecznikéw akademickich z jezyka
angielskiego. Wyktadat na Uniwersytecie Poznanskim, w Akademii Ekonomicznej w Po-
znaniu i Katowicach, na uniwersytecie w Lund (Szwecja), w Instytucie Inzynieryjno-
-Ekonomicznym w Charkowie, na uniwersytecie w Glasgow (Szkocja), na uniwersytecie
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w Aix-en-Provence (Francja), na uniwersytecie w Tsukuba (Japonia), na uniwersytecie
w Tizi-Ouzou (Algieria).

Na szczegblne podkreslenie zastuguje duza aktywno$¢ Profesora w pracach cza-
sopism naukowych: ,Studia Logica”, ,Przegladu Statystycznego” (redaktor naukowy
w latach 1981-1993), ,Ekonomisty” oraz ,Ruchu Prawnego, Ekonomicznego i Socjo-
logicznego”.

Profesor przez wiele lat byl cztonkiem Centralnej Komisji ds. Tytulu Naukowego
i Stopni Naukowych, czlonkiem Komitetu Statystyki i Ekonometrii PAN, Komitetu
Nauk Ekonomicznych PAN, Poznafniskiego Towarzystwa Przyjaciét Nauk oraz Polskiego
Towarzystwa Ekonomicznego.

Aktywno$¢ zawodowa Profesora przypadta na lata poczatkowego rozwoju zasto-
sowan metod matematycznych w ekonomii na $wiecie. Byl inicjatorem badan nad
matematyczng teorig optymalizacji gospodarczej w Polsce. Jego podrecznik Wstep do
programowania liniowego z elementami algebry wyzszej (1961) byl pierwsza w polskiej
literaturze ekonomicznej ksiazkg z tej problematyki. Na podreczniku tym wyksztalcity
sie cale pokolenia ekonomistéw i specjalistéw z badan operacyjnych. W pézniejszych
latach Profesor Zbigniew Czerwinski wydat wraz z zespolem jeszcze ksiazke Optymalna
organizacja dziatari (1983), ktéra do dzi$ stanowi bogata inspiracje dla 0séb zajmujacych
sie optymalizacja decyzji menadzerskich. Profesor byt pionierem i gléwnym architektem
badan w Polsce w zakresie ekonomii matematycznej. Wydana na poczatku lat 60. praca
Profesora Problematyka planowania cen w ujeciu matematycznym byla wéwczas bodaj
pierwszg w Polsce publikacjg naukowg z ekonomii matematycznej, a artykul Stopa
inwestycji i maksymalizacja spozycia (,Ekonomista” 1/1965) powstat niemal réwnolegle
z pierwszymi §wiatowymi zastosowaniami teorii sterowania optymalnego w ekonomii.
W 1973 r. opublikowal monografie Podstawy matematycznych modeli wzrostu gospodar-
czego (PWE), ktéra utrwalila pozycje Profesora Zbigniewa Czerwinskiego jako niekwe-
stionowanego lidera polskiej matematycznej teorii wzrostu. Z p6Zniejszych prac nalezy
wymieni¢ Matematyczne modelowanie proceséw ekonomicznych (PWN, 1982) oraz (we
wspétautorstwie) Modelowanie i planowanie wzrostu gospodarki narodowej (PWN, 1982;
nagroda w konkursie O. Lanego, 1984).

Prof. Zbigniew Czerwinski — wspélnie z przyjaciétmi: prof. Z. Hellwigiem z Wroc-
tawia, prof. Z. Pawlowskim z Katowic oraz prof. W. Welfe z Y.odzi - stworzyl nowa
jako$¢é w ekonomii polskiej, polska ekonometrie. Interesowaly go jednak nie tyle techniki
ekonometryczne, co metodologia ekonometrii. W tej specjalizacji Profesor Zbigniew
Czerwinski, dzieki rozleglym studiom logicznym, filozoficznym, ekonomicznym, mate-
matycznym i statystycznym, pozostanie zapewne na dlugo niedosciglym wzorem, i to
nie tylko na skale polska, ale $wiatowg. Prawdopodobnie nie ma dzi§ w Polsce, aina
$wiecie trudno byloby znalez¢ osobe, ktéra réwnie wszechstronnie jak Profesor potra-
fitaby analizowaé rézne praktyczne i metodologiczne aspekty podejscia ekonometrycz-
nego. Z tego zakresu pozostawit Profesor wiele wazkich i ciggle niezwykle aktualnych
publikacji naukowych.

Co najmniej cztery dzieta Profesora nalezg do fundamentalnych z punktu widze-
nia zastosowan metod iloSciowych w ekonomii. Pierwsze (historycznie) to Podstawy
matematycznych modeli wzrostu gospodarczego (PWE, 1973). Monografia ta utrwalita
wowczas pozycje Profesora jako niekwestionowanego lidera polskiej matematycznej
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teorii wzrostu. Drugim dzietem jest Matematyka na ustugach ekonomii (PWN, 6 wydan)
- najwybitniejsza w Polsce i jedna z nielicznych w $wiecie praca metodologiczna,
integrujaca wszystkie kierunki nurtu iloSciowego w ekonomii. Odegrata ona nie tylko
wazng role w ksztalceniu wielu pokolen ekonometrykéw polskich, ale takze w propago-
waniu wsrod ekonomistéw niematematycznych nowoczesnych metod analizy iloSciowej
zjawisk ekonomicznych. Ksigzka byta wyr6zniona nagroda Wydziatu I PAN. Pozycja
niezwykla sg Dylematy ekonomiczne (PWE, 1992), w ktérych $p. Profesor w niezwy-
kle piekny i przystepny spos6b omawia centralne problemy iloSciowego modelowania
w ekonomii. W jubileuszowej monografii Kapital ludzki i wiedza w gospodarce XXI
wieku (Wydawnictwo AEP, 2007 r.), dedykowanej Profesorowi Czerwinskiemu z okazji
80-lecia urodzin, w stowie wstepnym autorstwa $p. prof. Bogustawa Guzika, umitowa-
nego ucznia Profesora, czytamy: ,Jest to dzieto uczonego, $wiadomego swej madrosci,
ale jednoczes$nie wyrozumiatego dla nieporadnosci mtodszych kolegéw lub oséb mniej
wyksztalconych. Ma schemat esejéw, ktérych piekno i madros$é najlepiej wyrazajg przy-
ktadowe tytuly: Cyganka, prorocy, uczeni, czyli o prognozowaniu zjawisk ekonomicznych,
Jak poréwnywaé jutrzejszy dobrobyt 7 dzisiejszq biedq, czyli o optymalnej intensywnosci
inwestowania, ..., Kto skosit zboze — kosiarz czy kosa, czyli o czynnikach wzrostu pro-
dukcji”. Ksigzka zostala wyrdzniona nagrodg Prezesa RM w 1994 r. Kolejne dzielo to
Moje zmagania z ekonomiq (2002). Obrazuje ono doskonale talent, wszechstronno$é
zainteresowan naukowych Profesora oraz Jego droge zyciowa w nauce: od logiki,
poprzez badania operacyjne, ekonomie matematyczng, ekonometrie, az do filozofii
nauki. Charakteryzuje znakomicie temperament badawczy Profesora, niezwyktg kulture
stowa oraz umiejetno$é dostrzegania i formutowania probleméw badawczych.

Profesor Z. Czerwifiski byl promotorem 17 ukoniczonych przewodéw doktorskich.
Z grona Jego bezposrednich uczniéw o$miu uzyskalo stopienn doktora habilitowanego,
a czterech tytul naukowy profesora. Przez cale swoje zycie uczyt szacunku dla nie-
zaleznosci pogladéw naukowych, umitowania prawdy, nie poddawania si¢ modom
naukowym oraz uproszczonym pogladom. Praca naukowa i dydaktyczna byta sen-
sem Jego zycia. Za swoje zastugi dydaktyczne i naukowe Profesor byl odznaczony
Medalem Komisji Edukacji Narodowej, Krzyzem Komandorskim i Kawalerskim Orderu
Odrodzenia Polski.

Kiedykolwiek siegam pamiecia wstecz, zawsze widze w gabinecie Profesora sen-
tencje 3 wielkich ludzi:

- poety K.I. Galczynskiego
Nie wolno uzywac takich stéw jak: zagadnienie i koncepcja.
Trzeba pracowad...,

- filozofa prof. T. Kotarbinskiego
Czlecze! Przez zywot caly, od koleb do siwizn,
Szanuj wzglednosé w ocenach, alias — relatywizm...
Oslej natury nie lzg, cho¢ w jej wzgardzie wzrostem,
Dobrze, gdy ostem osiot, ile, gdy poset ostem...,



92 Polscy statystycy i matematycy

- i szczegblnie mu bliskiego matematyka i filozofa R. Kartezjusza
...nie przyjmowaé nigdy
Zadnej rzeczy za prawdziwg, zanim jej nie poznam
z calg oczywistosciq jako takiej: to znaczy unikaé
starannie pospiechu i uprzedzen i nie obejmowac
swoim sqdem niczego poza tym, co sig przedstawi
memu umystowi tak jasno i wyraznie, iz nie miatbym
Zadnego powodu podania tego w watpliwosé...

(przektad T. Boy-Zelenski).

Zasady te przy$wiecaly calemu zyciu Profesora, doskonale charakteryzujac Jego
temperament, pasje, skromnoé¢ i rzetelno$¢ badawcza. Stluzac wlasnym przyktadem
zaszczepil je rowniez w duzej mierze swoim uczniom!.

Ewmil Panek
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O pojeciu wnioskowania dedukcyjnego, ,Studia Filozoficzne” 4 (19), 1960.
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Wartos¢ a planowanie cen, ,Roczniki Ekonomiczne”, t. 15, 1963.

Nauczanie przedmiotéw ekonometrycznych w wyzszych uczelniach ekonomicznych, ,Zycie Szkoly Wyzszej”,
nr 5, 1963.

Programy liniowe a wyznaczanie cen, ,Ekonomista”, nr 3, 1964.

Zadania analityczne, logika i doswiadczenie, [w:] ,Rozprawy logiczne. Ksiega pamigtkowa ku czci
K. Ajdukiewicza”, PWN, Warszawa 1964.

Elementy algebry wyzszej, Wyd. WSE Poznan, 1965, 1972.

Stopa inwestycji a maksymalizacja spozycia, ,Ekonomista”, nr 1, 1965.

O stosunku wnioskowania statystycznego do dedukcji i indukcji matematycznej, [w:] ,Zagadnienia teorii
nauki”, PWN, Warszawa 1966.
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nr 4.

Wstep do ekonometrii (redakcja), Wyd. WSE Poznan, 1967.

Liniowe modele optymalizacji dzialalnosci uktadow produkcyjnych, [w:] ,Zastosowanie metod cyberne-
tycznych w budownictwie”, Poznan 1969.

Podstawowe problemy konstrukeji racjonalnego systemu cen w gospodarce socjalistycznej, ,Poznanskie
Roczniki Ekonomiczne”, t. 22, 1969.

O kryteriach wyznaczania parametréw nieliniowych funkcji regresji (wspétautor: Jerzy Kowalak), ,Przeglad
Statystyczny”, 1969, nr 3/4.

O mierze zaleznosci stochastycznej. Propozycja modyfikacji wspétczynnika Z. Hellwiga, ,Przeglad
Statystyczny”, 1970, nr 2.

(wspotautor) Model optymalnego roztozenia produkciji przedsigbiorstwa przemystu metalowego w czasie,
ZN WSE, seria 1, nr 35, Poznan 1970.

Dynamiczny model dostosowania proceséw produkcyjnych i inwestycyjnych do planowania wzrostu spo-
Zycia, ,Prace Zakladu Nauk Ekonomicznych PAN”, 1972, nr 6, Warszawa.

Naukowo-dydaktyczni, ,Zycie Szkoly Wyzszej”, 1972, nr 4-5.

O klasycznych modelach ekonometrycznych, ,Ekonomista” 1973, nr 1.

Osiggnigcia i kierunki rozwoju ekonometrii, ,Biblioteka Wiadomosci Statystycznych”, t. 21, 1973.

A Mathematical Model of Optimal Price System in Central Planned Economy, ,Colloquia Mathematica
Societatis Janos Bolyai”, nr 12, Progress in Operation Research, Eger 1974.

Optymalny podziat inwestycji miedzy dwa sektory, ,Ekonomista”, 1974, nr 5.

O ,blokowaniu tras” i rogzwiqzywaniu zamknigtego zagadnienia transportowego z kryterium czasu, ,Przeglad
Statystyczny”, 1974, nr 2.

O pewnej metodzie rogwiqzywania zagadnienia przydziatu, ,Zeszyty Naukowe AE” Poznan, Seria 1,
1974, Poznan.

On ,Classical” Econometric Models, ,Oeconomica Polona”, 1974, nr 1.
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42. Prognoza, plan, prawdopodobieristwo, ,Ekonomista”, 1975, nr 1.

43. Przyczynek do dyskusji nad problemem ,dobrego” modelu ekonometrycznego, ,Przeglad Statystyczny”,
1976, nr 4.

44. The Role of Quantitative Methods in the Central Planning in Poland, ,Frontiers of Quantitative Economics”,
Vol. 3, North Holland Publising Co., 1977.

45. Forecasting, Planning and Probability, ,Oeconomica Polona”, 1976, nr 4.

46. On the Optimal Allocation of Investment Between Two Sectors, [w:] Problems of Formalization in the
Social Science, Ossolineum, Krakéw 1977 oraz [w:] ,New Trends in Mathematical Modelling”, Wroctaw
1978.

47. (wspolautor), O sposobie budowy sieci opisujgcych przedsiewzigcie, ,Organizacja i Kierowanie”, 1978,
nr 2 (8).

48. Prices in a Planned Economy: Theory and Practice, ,Soviet Studies”, nr 3, Glasgow 1978.

49. Instytuty - za duze i za male, ,Zycie Szkoly Wyzszej” 1979, nr 9.

50. (wspodtautor) Opis procesu narastania kapitatu i jego oddziatywania na produkcje w matematycznych
modelach wzrostu gospodarczego, [w:] ,Modelowanie systemowe spoleczno-gospodarczego rozwoju
kraju”, 1979, PWN, Warszawa.

51. (wspétautor) Zastosowanie dynamicznego modelu Leontiefa w planownaiu gospodarki narodowej,
,Ekonomista”, 1979, nr 6.

52. On the Optimal Allocation of Investment Between Two Sectors, [w:] ,New Trends in Mathematical
Modeling”, Ossolineum, Wroctaw 1978.

53. O réinych koncepcjach regresji, ,Przeglad Statystyczny”, 1980, nr 3/4.

54. (wspolautor) On the Application of the Dynamic Leontief Model in Planning, ,Oeconomica Polona”
nr 4, 1980.

55. Wezlowe problemy probleméw weztowych, ,Zycie Szkoly Wyzszej”, 1981, nr 1.

56. (wspotautor) Mierzenie stopnia nieréwnowagi na rynku konsumenta — préba estymacji ekonometrycznej,
,Ekonomista”, 1984, nr 4.

57. (wspotautor) Ustalanie harmonogramu produkcji prefabrykatow budowlanych. Algorytm, program obli-
czeniowy, ZN AE Poznan, nr 111, 1984.

58. O jakosci modelu ekonometrycznego, ,Przeglad Statystyczny” 1985, nr 3.

59. (wspotautor) Investment Policy in the light of the Optimum Control Theory, ZN AE Poznan, nr 147, 1986.

60. Sterowanie systemami ekonomicznymi, ,Postepy Cybernetyki”, nr 4, 1986.

61. Modele matematyczne a teoria gospodarki socjalistycznej, ,Ekonomista”, 1988, nr 3-4.

62. System Analysis of Real and Monetary Flows in a Planned Economy (wspétautorzy: Witold Jurek, Emil
Panek), ,Control and Cybernetics”, Vol. 18, 1989, No. 2.

63. Mathematical Models and the Theory of Socialist Economy, ,Oeconomica Polona”, 1989, nr 1.

64. Ekonometria czy liniowa regresja?, ,Przeglad Statystyczny” nr 1-2, 1990.

65. Czy istnieje cybernetyka ekonomiczna?, ZN AE Poznan, nr 189, 1991.

66. (wspotautor) A Medium-term Model of the Polish Economy, An Approach to Transition Problems, ,Control
and Cybernetics”, Vol. 22, 1993, No. 1-2.

67. Nauka, modele ekonometryczne, prawda i prawdopodobieristwo, [w:] ,Przestrzenno-czasowe modelowanie
i prognozowanie zjawisk gospodarczych”, KSiE PAN i AE w Krakowie, Krakéw 1995.

68. Statystyka a prawda, ,Biblioteka Wiadomosci Statystycznych” t. 44, 1995.

69. Problematyka gospodarcza w projektach konstytucji RP, ,Ruch Prawniczy, Ekonomiczny i Socjologiczny”,
r. 57, 1995, z. 2.

70. Modelowanie ekonometryczne na tle dyskusji o koincydencji i wspétliniowosci, Przestrzenno-czasowe
modelowanie i prognozowanie zjawisk gospodarczych, KSiE PAN i AE w Krakowie, Krakow 1996.

71. Makroekonomiczny sredniookresowy model gospodarki polskiei KEMPO 94 (wspétautorzy: Roman
Kiedrowski, Michal Konopczynski, Emil Panek), IRiSS, nr 30, Warszawa 1996.

72. Czy ekonomia jest naukg?, ,Ruch Prawniczy, Ekonomiczny i Socjologiczny”, rok 58, 1996, z. 1.

73. Model KEMPO jako podstawa scenariuszy rozwoju gospodarki polskiej w podziale na sektory instytu-
cjonalne. Modele i modelowanie makroekonomiczne (wspétautorzy: Roman Kiedrowski, Emil Panek),
Raporty IRiSS nr 56, Warszawa 1997.

74. Neyman - Pearson’s Theory of Testing Statistical Hypotheses Against the Background of Traditional

Teaching of Logic, Prace Naukowe Akademii Ekonomicznej we Wroctawiu, zeszyt 743, 1997.
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75.
76.

71.

78.

79.
80.

81.

82.

83.
84.

85.

86.

O paradoksie Serbelloni, ,Przeglad Statystyczny”, 1998, nr 1.

Budowa makroekonomicznych scenariuszy rozwoju gospodarki polskiej na podstawie modelu KEMPO
(wspélautorzy: Roman Kiedrowski, Michal Konopczynski, Emil Panek), raport nr 66, IRiSS, Warszawa
1998.

Modelling Economic In Transition, [w:] ,Proceding of the Conference in Jurata”, 1998.

Gospodarka polska do roku 2008 w swietle modelu KEMPO (wspétautorzy: Roman Kiedrowski, Michal
Konopczynski, Emil Panek), ,Gospodarka Narodowa” 1998, nr 11-12.

Informatyka a nauka ekonomii, ,Informan”, 1999, nr 4.

Granice stosowalnosci teorii prawdopodobieristwa, [w:] ,Przestrzenno-czasowe modelowanie i progno-
zowanie zjawisk gospodarczych”, KSiE PAN i AE w Krakowie, Krakow 1999.

Jeszcze raz o prognozach, [w:] ,Przestrzenno-czasowe modelowanie i prognozowanie zjawisk gospo-
darczych”, KSiE PAN i AE w Krakowie, Krakéw 2000.

Is Economic a Science?, [w:] ,Contemporary Problems of Statistical and Econometric Research”, Wyd.
AE Krakoéw, 2001.

Statystyka a prawda, ,Badania Operacyjne i Decyzje”, 2001, nr 1.

PKB - rozwazania definicyjne i statystyczne, [w:] ,Przestrzenno-czasowe modelowanie i prognozowanie
zjawisk gospodarczych”, KSiE PAN i AE w Krakowie, Krakéw 2001.

Matematyczne modelowanie problemu optymalnego opodatkowania, [w:] Przestrzenno-czasowe mode-
lowanie i prognozowanie zjawisk gospodarczych (red. A. Zelias), materialty XVIII Ogélnopolskiego
Seminarium Naukowego, zorganizowanego przez Zaklad Teorii Prognoz Katedry Statystyki Akademii
Ekonomicznej w Krakowie, Wyd. AE Krakéw, 2006.

Nauka ekonomii pét wieku temu i dzis, wyklad wygloszony z okazji uroczystej inauguracji roku akade-
mickiego 2007/2008 w Akademii Ekonomicznej w Poznaniu, w: ,Kapital ludzki i wiedza w gospodarce.
Wyzwania XXI wieku”, Wydawnictwo AE w Poznaniu, Poznan 2007.
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SYLWETKA NAUKOWA
PROFESOR ZOFII ZARZYCKIEJ (1925-2010)

Profesor Zofia Zarzycka urodzila sie 3 listopada 1925 r.
w miejscowo$ci Godziesze Wielkie, koto Kalisza. Ojciec byt
nauczycielem, kierownikiem szkoly powszechnej i znanym
regionalnym dziataczem spotecznym.

W 1939 r. Zofia Zarzycka ukonczyta pierwsza klase gim-
nazjalng w Kaliszu. W czasie okupacji w latach 1940-1944
zabrano jg na roboty przymusowe; w charakterze pomocy
domowej w rodzinie niemieckiej. W ostatnim roku wojny
pracowata w fabryce broni ,Zollenwerke” w Kaliszu. Wiosng
1945 r. podjeta przerwang nauke w gimnazjum, a nastepnie
w liceum w Kaliszu, ktére ukonczyta w 1947 r. W okresie
1946-1947 pracowata w ksiegowosci, w hurtowni Spétdzielni
Pracy ,Spolem” w Kaliszu. Po ukonczeniu szkoly $redniej rozpoczeta studia wyzsze
w Lédzkim Oddziale Szkoty Gtéwnej Handlowej (przeksztalcona pédzniej w Wyzszg
Szkote Ekonomiczng w Yodzi, ktéra zostata powotana w 1949 r.). Studia pierwszego
stopnia ukonczyta w 1951 r.,, a trzy lata péZniej uzyskata dyplom magistra ekonomii
w Wyzszej Szkole Ekonomicznej w Lodzi.

Prace zawodowa rozpoczela w 1950 r. juz w czasie studiow jako zastepca asy-
stenta w Katedrze Statystyki Wyzszej Szkoty Ekonomicznej w Lodzi. Rada Wydziatu
Ekonomicznego Uniwersytetu Lodzkiego (Wydzial Ekonomiczny UL powstat w 1960 .
po potaczeniu WSE z UL) nadala Jej stopien naukowy doktora nauk ekonomicznych
w 1964 r. na podstawie rozprawy pt. ,Problemy pracy zawodowej kobiet obarczonych
dzieémi”, przygotowanej pod kierunkiem profesora Edwarda Rosseta. W 1982 r. Rada
Wydziatu Ekonomiczno-Socjologicznego UL nadata Jej stopieni doktora habilitowanego
nauk ekonomicznych, na podstawie rozprawy habilitacyjnej pt. ,Praca zawodowa kobiet
a budzet rodzinny”, Acta Universitatis Lodziensis, £.6dz 1982. Po habilitacji w 1983 r.
uzyskata stanowisko docenta. Tytul profesor nauk ekonomicznych otrzymata w 1991 r.

Najbardziej dojrzale owoce nauczyciela akademickiego znajdujg sie w umystach
i sercach studentéw oraz mlodych adeptéw nauki. Owoce te ujawniajg sie w ksztal-
ceniu i formowaniu studentéw, asystentéw i doktoréw wraz z przygotowaniem ich
do trudnej pracy poznawania, rozwijania i tworzenia nauki, poprzez przygotowanie
i kierowanie ich rozpraw na kolejne stopnie i tytulty zawodowe.

Wszechstronna dziatalno$é Profesor Zofii Zarzyckiej obejmowata:

— problemy pracy zawodowej kobiet obarczonych obowigzkami rodzinnymi,

— demograficzne i spoteczne czynniki wplywajace na wzorce konsumpcyjne,

— problemy ekonomiczne wynikajace z procesu starzenia sie ludnosci.
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Zagadnienia aktywno$ci ekonomicznej kobiet byly przedmiotem nie tylko rozprawy
doktorskiej, ale réwniez tematem licznych Jej publikacji. W pracach tych zwracata
uwage na ogromng role kobiety pracujacej zawodowo; pelnigcej funkcje zawodowa
oraz prowadzacej réwnocze$nie gospodarstwo domowe. Stad tez podejmowata w nich
nie tylko kwestie przydatnos$ci i aktywnos$ci zawodowej kobiet w réznych fazach roz-
woju rodziny, ale réwniez zagadnienia budzetu czasu pracujacych kobiet oraz wptywu
uzyskiwanych przez nie zarobkéw na sytuacje dochodowsa gospodarstw domowych.
Problematyka pracy zawodowej kobiet pojawiala sie czesto takze w pdzniejszych Jej
pracach w powigzaniu z analizg rynku i warunkéw bytu ludnosci. Swiadczy to o Jej
wrazliwosci spolecznej, wyrazajacej sie, w przypadku cztowieka nauki, w podejmowaniu
probleméw trudnych, czego najlepszym przyktadem sg badania aktywno$ci ekonomicz-
nej kobiet w Lodzi — spauperyzowanym miescie pracujgcych zawodowo kobiet.

Problematyce badan konsumpcji w znacznej czeSci po$wiecona byta réwniez roz-
prawa habilitacyjna Profesor Zofii Zarzyckiej pt. ,Praca zawodowa kobiet a budzet
rodzinny”. Gtéwnym przedmiotem rozwazah w omawianej rozprawie jest wplyw pracy
zawodowej kobiet na dochody i wydatki gospodarstwa domowego. Podjecie pracy przez
kobiete, z jednej strony zwieksza dochody gospodarstwa, z drugiej jednak ogranicza
czas, jaki moze ona po$wiecié¢ na prace domowe oraz powoduje zmiany w hierarchii
potrzeb gospodarstwa.

Zwieczeniem dorobku naukowego Profesor Zarzyckiej nad analizg konsumpcji
jest wydana przez niag monografia pt. Czynniki demograficzne i spoleczne w analizie
konsumpcji (Wyd. UL £.6dZ, 1992). Monografia ta stanowi doskonalg synteze Jej badan
z tej dziedziny, bedac niezwykle interesujgcym, petnym refleksji przekazem do$wiadczen
wynikajacych z dlugoletnich badan nad wzorcami konsumpcji, realizowanymi w go-
spodarstwach domowych. Przeprowadzona zostala takze gruntowna analiza wplywu
na decyzje konsumpcyjne pozaekonomicznych determinant.

Profesor Zarzycka zaproponowata wykorzystanie metod taksonomicznych, umozli-
wiajgcych poréwnanie réznych obiektéw jednoczesnie, z punktu widzenia wielu cech,
do przestrzennych badan poréwnawczych warunkéw zycia. Z duzym zainteresowaniem
przyjete byly takze Jej prace ukazujace miedzywojewddzkie zréznicowanie warunkéw
zycia ludnos$ci oraz traktujace o wykorzystaniu zmiennych syntetycznych w analizach
poréwnawczych stanu zdrowia ludno$ci (por. np. Z badavi nad wybranymi problemami
w zakresie ochrony zdrowia ludnosci, Krakow 1996).

Profesor Zofia Zarzycka zajmowata sie w latach siedemdziesigtych réwniez meto-
dologig szacowania indeks6w cen w sferze uslug niematerialnych na potrzeby badan
zwigzanych z opracowaniem, w cenach poréwnywalnych, tzw. rozwinietego bilansu
gospodarki narodowej, budowanego zgodnie z zalozeniami systemu rachunkéw naro-
dowych ONZ.

Profesor Zofia Zarzycka wielokrotnie badata nastepstwa aktywnosci zawodowej
kobiet dla ich sytuacji rodzinnej, w tym réwniez posrednio dla ksztaltowania sie pod-
staw malzenskich i prokreacyjnych. Juz w latach sze$édziesigtych w swoich pracach
zwracala uwage, ze aktywnos$¢ zawodowa kobiet poza rolnictwem jest czynnikiem redu-
kujgcym sktonno$é do wydawania na $wiat dzieci, zwlaszcza w przypadkach urodzen
trzecich i dalszych. W badaniach swoich wykazywata zatem, ze praca zawodowa kobiet,
z jednej strony przyczynita sie do wzrostu dochodéw w gospodarstwach domowych,
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z ktérymi byly one zwiazane, z drugiej za$, modyfikowala zachowanie demograficzne
tych gospodarstw.

W przypadku badan starzenia sie populacji ludzkich, podobnie jak przy $ledzeniu
innych zjawisk demograficznych, Profesor Zarzyckg szczegélnie interesowaly rézno-
rodne, zwlaszcza spoteczne i ekonomiczne konsekwencje tych zjawisk.

Badata réwniez wplyw czynnikéw spoleczno-demograficznych na wyposazenie
gospodarstw domowych w dobra trwalego uzytku, jak réwniez nastepstwa przeobrazen
demograficznych dla potrzeb edukacyjnych i mieszkaniowych.

Swiadectwem wysokiej oceny osiggnie¢ Profesor Zofii Zarzyckiej w $rodowisku
polskich demograféw bylo powolanie Jej miedzy innymi do zespolu koordynujgcego
pracami w ramach Centralnego Problemu Badan Podstawowych 09.1 (, Uwarunkowania
demograficzne rozwoju spoteczno-gospodarczego Polski”). Zesp6t ten zatwierdzat zgta-
szane projekty zadan badawczych i tematéw do realizacji w wymienionym problemie
centralnie sterowanym. Przyjmowal i akceptowal tez gotowe opracowania autorskie.

Profesor Zarzycka wypromowata 250 magistrantéw, 8 doktoréw, ponadto spo-
rzadzita 23 recenzje prac doktorskich i habilitacyjnych oraz dorobku naukowego na
tytut profesora, a takze 60 innych recenzji artykuléw, ksigzek, skryptéw i projektow
naukowych, byta takze wielokrotng autorka licznych ekspertyz. Na szczegélne podkre-
$lenie zastuguja owoce Jej pracy w procesie przygotowania miodych asystentéw do
pracy dydaktycznej i naukowej. Poczgwszy od 1965 r. pehnita funkcje opiekuna mlodej
kadry naukowo-dydaktycznej najpierw w Zakladzie, a potem w Katedrze Demografii
i Statystyki. Jej bogate do$wiadczenie i wielki talent pedagogiczny w przekazywaniu
wiedzy statystycznej procentuje dzisiaj wsréd Jej uczniéw bedacych profesorami.

Wktad Profesor Zofii Zarzyckiej w rozwdéj badan demograficznych dokonywat sie
réwniez poprzez ksztalcenie miodej kadry naukowej. Z o$miu wypromowanych prac
doktorskich najczeSciej interdyscyplinarnych, pie¢ zawieralo istotne watki demogra-
ficzne, takie jak np. struktura ludnosci wedtug plci, wieku, cech spotecznych a cze-
sto$¢ wystepowania inwalidztwa, sytuacja spoleczno-zawodowa os6b w starszym wieku,
spoleczno-ekonomiczne determinanty proceséw demograficznych w krajach arabskich.
Warto podkresli¢, a doswiadczylo tego wielu pracownikéw Wydziatu Ekonomiczno-
-Socjologicznego UL, ze Profesor Zofia Zarzycka byla wspanialym i przekonujacym
konsultantem w zakresie stosowania metod ilo$ciowych dla opisu proceséw ekono-
micznych i spolecznych, w tym demograficznych. Zawsze znajdowata w tym wzgledzie
czas, aby stuzyé radg swoim mlodszym i starszym kolegom.

W okresie 48 lat pracy dydaktycznej Profesor Zofia Zarzycka prowadzita roz-
norodne zajecia-wyktady ze statystyki ogdlnej, matematycznej oraz statystyki ekono-
micznej i spotecznej dla studentéw studiéw stacjonarnych, wieczorowych, zaocznych
i stuchaczy studiéw doktoranckich. Rodzaje i treSci wyktadéw prowadzonych przez
Nig zmienialy sie z roku na rok, podazajac za trendami rozwojowymi nowoczesnej
statystyki, ale najwiekszy podziw budzi niezwykla Jej rzetelno$¢ w przekazywaniu
studentom bogatych do$wiadczen i glebokiej wiedzy oraz zyczliwy, niezwykle przyja-
cielski stosunek do stuchaczy.

Mimo ze Profesor Zofia Zarzycka nie ubiegala sie nigdy o Zadne stanowiska
i zaszczyty, lista pelnionych przez Nig funkcji jest stosunkowo dluga, ze wymienie
najwazniejsze:
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1. Udzial w pracach organizacyjnych w Uniwersytecie £6dzkim:

— zastepca dyrektora Instytutu Ekonometrii i Statystyki,

— kierownik Zaktadu Demografii i Statystyki w Instytucie Ekonometrii i Statystyki
UL (1986-1992),

— kierownik Katedry Demogralfii i Statystyki Spoleczno-Ekonomicznej (1992-1996),

— wspéttworca i wieloletni kierownik Punktu Konsultacyjnego Wydziatu
Ekonomiczno-Socjologicznego UL w Kaliszu,

— kierownik Magisterskich Studiéw Ekonomicznych dla Inzynieréw na Wydziale
Ekonomiczno-Socjologicznym UL (1983-1996),

— kierownik naukowy Zespolu Konsumpcji i Warunkéw Bytu w Instytucie
Ekonometrii i Statystyki UL,

— udzial w pracach licznych komisji uczelnianych, wydziatlowych i instytutowych

ds. dydaktycznych i wspélpracy z zagranica,

— pelnomocnik Rektora UL ds. wspétpracy z WSE w Bratystawie i Czechostowackim

Instytutem Gerontologicznym,
— wspdlpraca z Uniwersytetem w Lipsku, Uniwersytetem Lyon II i Lyon III,
— kierownik tematu w MR. III, a nastepnie 09.4 II, koordynowanym przez Instytut
Socjologii UW,
— kierownik tematu w CPBP 11.5.2, a nastepnie CPBP 09.01, koordynowanym przez
Instytut Statystyki i Demografii Szkoty Gtéwnej Planowania i Statystyki.
2. Udzial w pracach programowych Gtéwnego Urzedu Statystycznego jako cztonek

Komisji Dydaktycznej GUS.

3. Udzial w pracach programowych Eodzkiego Oddzialu PTE; od 1989 r. przewod-
niczgca Komisji Dydaktycznej tego oddziatu.
4, W latach 1989-1990 przewodniczaca Komisji Zatrudnienia Rady Naukowej przy

Prezydencie Miasta Lodzi.

5. Czlonek Zarzadu Polskiego Towarzystwa Demograficznego.
6. Czlonek Prezydium Komitetu Nauk Demograficznych PAN.

W Uniwersytecie £6dzkim pracowata do przejscia na emeryture, a przez kolejne
dwa lata w niepelnym wymiarze zajeé. Poczawszy od 1998 r. podjela prace na stano-
wisku profesora zwyczajnego w Spotecznej Wyzszej Szkole Przedsiebiorczosci i Zarza-
dzania w Lodzi, gdzie pracowata do konca swoich dni.

Dzieki swojemu bogatemu dorobkowi zar6wno naukowemu, jak i dydaktycznemu,
oraz niezwyklej aktywnosci w kontaktach ze $rodowiskiem statystykéw i demograféw
Profesor Zofia Zarzycka byta powszechnie znana i bardzo szanowana, a najwiekszymi
zaletami Jej serca byta: wrazliwo$é, dobroé, uczciwo$é, prawosé, skromnosé i zyczli-
wo$¢ dla ludzi, po prostu Profesor Zwyczajny. Takze ,zwyczajnie” odwazna.

Powsciagliwa, a jednocze$nie wyrazista w gestach, i cale zycie — powoli, nie-
ustannie, bez wzgledu na trudno$ci — zmierzajaca we wilasciwym kierunku, stuzaca
najwyzszym warto$ciom: kolegom, studentom i innym, tzn. ludziom. W czasach kry-
zysu warto$ci, upadku autorytetéw, kazdy szuka dla siebie orientacyjnych znakéw.
Tymi znakami moga by¢ nasi nauczyciele, mysle, ze dla wielu z nich taka role pelnita
Profesor Zofia Zarzycka.

Czestaw Domaviski
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SPRAWOZDANIE Z KONFERENCJI NAUKOWE]J
NT. ,KLASYFIKACJA 1 ANALIZA DANYCH - TEORIA I ZASTOSOWANIA’

W dniach 15-18 wrze$nia 2009 r. w Hotelu Wolin w Migdzyzdrojach odbyla si¢ XVIII Konferencja
Naukowa Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS (XXIII Konferencja Taksonomiczna) nt. Klasyfikacja
i analiza danych - teoria i zastosowania organizowana przez Sekcje Klasyfikacji i Analizy Danych Polskiego
Towarzystwa Statystycznego i Katedre Ubezpieczen i Rynkéw Kapitalowych Uniwersytetu Szczecinskiego.
Przewodniczacym Komitetu Organizacyjnego Konferencji byt prof. dr hab. Waldemar Tarczynski, natomiast
sekretarzem dr Matgorzata Tarczynska-Euniewska.

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 stanowita coroczne forum
stuzace podsumowaniu obecnego stanu wiedzy, przedstawieniu i promocji dokonan nowatorskich oraz
wskazaniu kierunkéw dalszych prac i badan.

W konferencji wzieto udziat 87 oséb. Byli to pracownicy naukowo-dydaktyczni oraz doktoranci nastepu-
jacych uczelni: Akademii Ekonomicznej w Katowicach, Akademii Morskiej w Gdyni, Politechniki Bialostockiej,
Politechniki £.6dzkiej, Politechniki Opolskiej, Szkoty Gtéwnej Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie, Szkoly
Gtéwnej Handlowej, Uniwersytetu im. Adama Mickiewicza w Poznaniu, Uniwersytetu Ekonomicznego
w Poznaniu, Uniwersytetu Ekonomicznego w Krakowie, Uniwersytetu Ekonomicznego we Wroclawiu,
Uniwersytetu Gdanskiego, Uniwersytetu Eodzkiego, Uniwersytetu Mikolaja Kopernika w Toruniu, Uniwersytetu
Przyrodniczego w Poznaniu, Uniwersytetu Szczecinskiego, Wyzszej Szkoly Bankowej w Toruniu, Wyzszej
Szkoly Zarzadzania i Bankowosci w Krakowie, Wyzszej Szkoly Finanséw i Zarzadzania w Bialymstoku
i Zachodniopomorskiego Uniwersytetu Technologicznego w Szczecinie, a takze przedstawiciele GUS oraz
Wydawnictwa C.H. Beck.

Na konferencji, w trakcie dwoch sesji plenarnych oraz pieciu sesji rownoleglych (po dwie i trzy sesje),
wygloszono 61 referatéw poswigconych réznym aspektom teoretycznym i aplikacyjnym zagadnienia klasyfi-
kacji i analizy danych. Odbyta si¢ réwniez jedna sesja plakatowa, na ktérej zaprezentowano 14 plakatow.

Obradom w poszczegblnych sesjach konferencji przewodniczyli: prof. dr hab. Krzysztof Jajuga; prof.
dr hab. Dorota Witkowska; dr hab. Tadeusz Kufel, prof. UMK; dr hab. Andrzej Sokolowski, prof. UEK;
dr hab. Jan Paradysz, prof. UE; prof. dr hab. Eugeniusz Gatnar; dr hab. Malgorzata Részkiewicz, prof.
SGH; dr hab. Pawet Lula, prof. UEK; dr hab. Andrzej Bak, prof. UE; prof. dr hab. Jézef Pociecha; dr hab.
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Mirostawa Gaziniska, prof. US; prof. dr hab. Mirostaw Krzysko; dr hab. Feliks Wysocki, prof. UP; prof. dr
hab. Marek Walesiak.

Teksty referatéw przygotowane w formie recenzowanych artykuléw naukowych stanowia zawarto§é
przygotowywanej do druku publikacji z serii Taksonomia nr 17 (w ramach Prac Naukowych Uniwersytetu
Ekonomicznego we Wroctawiu).

Zaprezentowano nastgpujace referaty:

Izabela Albrycht (Instytut KoSciuszki w Krakowie), Andrzej Sokotowski (Uniwersytet
Ekonomiczny w Krakowie), Krzysztof Szczerski (Uniwersytet Jagiellonski) — Ranking polskich euro-
postéw 2009

Pod auspicjami Instytutu Kosciuszki przygotowany zostal ranking oceniajacy aktywnosé i skutecznosé
polskich eurodeputowanych w konczacej si¢ kadencji Parlamentu Europejskiego. Ranking ten zostat opub-
likowany w dzienniku ,Rzeczpospolita” w kwietniu 2009 r. Gtéwni Autorzy rankingu przedstawili przebieg
prac, problemy metodologiczne oraz wyniki.

Eugeniusz Gatnar (Akademia Ekonomiczna w Katowicach) — Modele segmentowe w analizie
regresji

Modele segmentowe to modele wykorzystujace rekurencyjny podzial wielowymiarowej przestrzeni
zmiennych na podprzestrzenie (segmenty). W kazdym z tych segmentéw jest budowany model lokalny, np.
liniowy, a nastepnie modele te sg Iaczone w jeden model globalny. Celem referatu bylo przedstawienie pro-
pozycji nowej metody budowy modeli segmentowych, ktéra wykorzystuje podejscie wielomodelowe. W pracy
pokazano takze zastosowanie réznych typéw modeli segmentowych w analizie regresji oraz poréwnanie
dokladnosci ich dopasowania do danych.

Waldemar Tarczynski (Uniwersytet Szczeciniski) — Wykorzystanie metod wielowymiarowej analizy
poréwnawczej do oceny skutkéw kryzysu na Gieldzie Papieréw Wartosciowych w Warszawie przez pryzmat
kondycji ekonomiczno-finansowej spélek gietdowych

Przedstawiono propozycje pewnej metodologii oceny skutkéw kryzysu na polskim rynku kapitato-
wym. Celem referatu bylo z jednej strony zbadanie efektéw skutku kryzysu na polskim rynku kapitalowym,
z drugiej zaproponowanie metody takiego badania wykorzystujacej wielowymiarowg analize poréwnawczg.
Efekt $wiatowego kryzysu, jaki rozpoczal sie od rynku nieruchomosci i szybko dotknal rynki finansowe
w praktyce, byl juz zauwazalny na polskim rynku kapitalowym w polowie 2007 r. Pytanie stawiane w re-
feracie bylo zwigzane z jednej strony z prébg zbadania, czy w latach wcze$niejszych w Polsce mozna byto
zaobserwowaé symptomy nadciagajacego kryzysu oraz jak duzy byl wplyw kryzysu $wiatowego na polski
rynek kapitalowy. Badaniami obj¢to lata 2005-2008 oraz spétki gieldowe wchodzace w 2008 r. w sklad
indeksu gietdowego WIG20. Wykorzystujac metody wielowymiarowej analizy poréwnawczej wyznaczono
TMAI, syntetyczny miernik rozwoju pozwalajacy oceni¢ kondycje ekonomiczno-finansowsg spotki. Nastepnie
zbadano zalezno$¢ kondycji ekonomiczno-finansowej spétek oraz poziom indeksu gieldowego WIG20 i jego
stopy zwrotu ze zmiennymi makroekonomicznymi z polskiej i $wiatowej gospodarki w latach 2005-2008.
Badania dokonano za pomoca metod ekonometrycznych. Badanie empiryczne jest poprzedzone propozycja
metodologii oceny efektéw wplywu kryzysu na rynek kapitalowy. Na polskim rynku pi$mienniczym nie byly
do tej pory publikowane wyniki tak prowadzonych badan. Jest to nowa propozycja zaréwno w zakresie
metodologicznym, jak i empirycznym.

Malgorzata Részkiewicz (Szkota Gléwna Handlowa w Warszawie) — Ilosciowe syntezy badaii
powtarzalnych — podstawy metaanalizy

Rozwdj problematyki badan spolecznych prowadzi do poszerzania si¢ obszaréw realizowanych badan
empirycznych. Duza podaz wynikéw badan czesto odnoszacych do tych samych zagadnien rodzi pytanie,
jak prowadzi¢ analize sumaryczna, ustalajaca, co w zasadzie wiadomo z przebadanych obszaréw (Grave,
Griffith, 1971). Fakt, iz poszczegblne badania sa realizowane na prébach losowych sprawia, ze uzyskiwane
wyniki nie sg jednakowe. Ich zakres zmiennosci opisuje wariancja losowa estymatora. W referacie rozwa-
zono problemy zwigzane z analizg fluktuacji wynikéw badan, ktérych rozstrzygniecie wyznacza paradygmat
statystycznej metaanalizy.
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Dominik Rozkrut (Uniwersytet Szczecinski, Urzad Statystyczny w Szczecinie) — Badania nauki,
techniki, innowacyjnosci i spoleczeristwa informacyjnego w statystyce publicznej

W referacie przedstawiono prowadzone w ramach funkcjonowania systemu statystyki publicznej bada-
nia z zakresu nauki, techniki, innowacji i spoleczenstwa informacyjnego, w tym w szczeg6lnosci: statystyke
dziatalno$ci badawczej i rozwojowej, w tym naklady rzadowe na dziatalno$é¢ badawczo-rozwojows, statystyke
innowacji, w tym innowacji nietechnologicznych, statystyke biotechnologii, statystyke ochrony wlasnosci
przemystowej, bilans ptatniczy w dziedzinie techniki, wskazniki dotyczace zasobéw ludzkich dla nauki
i techniki (HRST), statystyke wykorzystania technologii informacyjno-telekomunikacyjnych (ICT) w przed-
siebiorstwach, gospodarstwach domowych i przez osoby indywidualne. Charakterystyka badan obejmowata
takie podstawowe zagadnienia, jak: zasadnicze cele badan, zakres przedmiotowy i podmiotowy, oméwienie
wykorzystywanych Zrédet informacji. Przedstawiono podstawy metodologiczne badan, w tym w szczeg6l-
nosci serie podrecznikéw metodologicznych z rodziny Frascati zawierajacych zestaw zalecenn odno$nie do
omawianej tematyki badan statystycznych. Badania przedstawione zostaly w kontekscie przeprowadzonej
w 2009 r. w Polsce elektronizacji sprawozdawczosci statystycznej. Omoéwiono rodzaje informacji wynikowych,
w tym terminy udostepnienia publikacji prezentujacych wyniki badan. Za przykltad postuzyly wyniki badania
rozwoju spoteczenstwa informacyjnego w Polsce, przedstawione na tle pozostatych krajéw Unii Europejskie;j.
W ostatniej czesci prezentacji oméwiono wyzwania stojace przed badaniami z tej dziedziny.

J6zef Pociecha (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie) — Metodologiczne problemy prognozowania
bankructwa

W pracy przedstawiono klasyfikacje modeli predykcji bankructwa, a nastepnie dokonano przegladu
bardziej znanych modeli, to jest w postaci liniowej funkcji dyskryminacyjnej, modelu logitowego i sieci
neuronowej. W dalszej czgéci przedstawiono wyniki poréwnan zdolnoéci do poprawnej klasyfikacji oraz
zdolnosci prognostycznych wybranych modeli prognozowania bankructwa. Przeprowadzono réwniez dyskusje
nad zrédtami i charakterem bledéw w prognozowaniu bankructwa. W koficowej czeéci pracy przedstawiono
poglady Davida Handa dotyczace metodologicznych probleméw zastosowan procedur klasyfikacji danych
w naukach ekonomiczno-spotecznych.

Mirostawa Gazinska, Radostaw Gazinski (Uniwersytet Szczeciniski) — Rzemiosto w mia-
stach Pomorza Pruskiego w 1779 i 1782 roku. Analiza taksonomiczna

Na podstawie materialu statystycznego zamieszczonego w opisie historyczno-geograficznym Briiggemana
wydanego drukiem w Szczecinie w latach 1779 — tom I, 1782 - tom II i 1784 - tom III przeprowadzono
analiz¢ struktury rzemiost w miastach Pomorza Pruskiego w 1779 i 1782 r. Material Zrédlowy stanowily
informacje dotyczace liczby rzemieslnikéw w 84 profesjach rzemie$lniczych dla 16 miast Pomorza Przedniego
oraz 39 miast Pomorza Tylnego. Badania ukazaly, po pierwsze, strukture rzemiost w miastach Pomorza
Pruskiego, po drugie za$ wskazaly grupy miast o podobnej strukturze rzemiost.

Krzysztof Kompa, Dorota Witkowska (Szkota Gléwna Gospodarstwa Wiejskiego w War-
szawie) — Zastosowanie wybranych miernikéw syntetycznych do poréwnan poziomu rozwoju spoteczno-gospo-
darczego w krajach Unii Europejskiej

Jednym z celéw polityki Unii Europejskiej jest, finansowo wspierane z jej budzetu, eliminowanie
dysproporcji pomiedzy panstwami czlonkowskimi. Stad potrzeba ciggtego monitorowania poziomu roz-
woju spoteczno-gospodarczego w krajach Wspélnoty. W prezentowanym badaniu zbudowano, adresowane
do poréwnan w ramach UE: syntetyczny taksonomiczny miernik rozwoju: SMR (z wzorcem) i wskaznik
wzglednego poziomu rozwoju BZW (bez wzorca). Wykorzystano 21 zmiennych z 6 grup tematycznych:
warunki zycia ludnosci, edukacja, opieka medyczna i zdrowie, ochrona $rodowiska, infrastruktura techniczno-
-ekonomiczna i spoleczenstwo informacyjne. Poréwnano uzyskane oceny rozwoju z ocenami wg wskaznika
HDI. Badania przeprowadzono za lata 1990-2006.

Malgorzata Tarczynska-Euniewska (Uniwersytet Szczecinski) — Metody WAP i ich wykorzy-
stanie w definiowaniu sily fundamentalnej

Sita fundamentalna spoétek jest miernikiem wielowymiarowym bezposrednio niemierzalnym, ktory
moze zosta¢ okre$lony jako zmienna syntetyczna, ujmujaca efekt oddzialywania czynnikéw ilosciowych
i jakoSciowych w spélkach oraz czynnikéw zewngtrznych i wewngtrznych wynikajacych z funkcjonowania
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spotek na rynku. W tym zakresie istotne staje si¢ wylonienie i uwzglednienie najbardziej istotnych czynnikéw
umozliwiajacych obiektywne okreslenie tego problemu. Ponadto wazne staje sie:

— okreslenie zbioru zmiennych, za pomoca ktérych dokonany zostanie pomiar sily fundamentalnej,
w tym ocena ich warto$ci merytorycznej,

- analiza i ocena jakosci zmiennych (danych ekonomiczno-finansowych) bedacych podstawg analiz.

Przy badaniu sily fundamentalnej uwzglgdni¢ nalezy zaréwno czynniki ilosciowe (mierzalne) i jakos-
ciowe (niemierzalne). Wazne jest zatem potgczenie tych czynnikéw, tak aby sita fundamentalna uwzgled-
niata wszystkie kategorie czynnik6w ja tworzacych. W opracowaniu zaproponowana zostanie metodologia
konstruowania zbioru zmiennych umozliwiajacych dokonanie takiej analizy. Uwzgl¢dniona réwniez zostanie
procedura analizy powiazan zmiennych (w czasie i przestrzeni), jakoSci zmiennych diagnostycznych oraz
dynamiki ich zmian w czasie.

Sebastian Majewski(Uniwersytet Szczecinski) — Zastosowanie drzew klasyfikacyjnych do okreslenia
znaczenia czynnikow nieekonomicznych stuzqcych podejmowaniu decyzji inwestycyjnych

W referacie przedstawiono jedng z mozliwosci aplikacyjnych drzew klasyfikacyjnych — okreslanie pre-
ferencji inwestora w procesie podejmowania decyzji. Dane, na podstawie ktérych przeprowadzona zostata
analiza pochodzily z ankiety internetowej przeprowadzonej przez autora od stycznia do marca 2009 r.
Ankieta byla podwieszona pod strony internetowe dwdéch ogélnopolskich biur maklerskich BOS SA oraz
BDM. Narzedziem stuzacym osiggnieciu zatozonego w badaniu celu byly drzewa klasyfikacyjne.

Anna Czapkiewicz (AGH w Krakowie), Beata Basiura (Wyzsza Szkola Zarzadzania i Ban-
kowosci w Krakowie) — Grupowanie indekséw swiatowych w oparciu o modele copula — GARCH

W pracy zaprezentowana zostala préba pogrupowania danych, ktérymi sg dzienne stopy zwrotu
42 indekséw $wiatowych. Celem badania jest wyodrebnienie podgrup, w obrebie ktérych istnieje silne powia-
zanie migdzy indeksami. Problem grubych ogonéw rozktadéw dziennych stép zwrotu czeSciowo udato sie
oming¢ stosujac model GARCH(1,1) z warunkowym rozkladem #-Studenta oraz GED dla modelowania zmian
tych indekséw. Jako miar¢ powigzan migdzy poszczegblnymi indeksami przyjgto wspdlczynnik korelacji,
ktéry jest parametrem funkcji potaczen i ¢-Studenta. W oparciu o ten wspétczynnik zdefiniowano miare
odlegtosci pozwalajaca utworzy¢ podziat na grupy taksonomiczne.

Aleksandra Matuszewska-Janica (Szkola Gtéwna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie)
- Wykorzystanie syntetycznego miernika taksonomicznego do oceny stopnia nieefektywnosci informacyjnej
w formie stabej polskiego rynku gietdowego

Celem badania byta proba okreslenia stopnia nieefektywnosci informacyjnej poszczegélnych czesci
i sektoréw polskiego rynku gietdowego. Wykorzystano znane testy pozwalajace oceni¢ wystepowanie efektyw-
nosci rynku w formie stabej. Na tej podstawie zbudowano syntetyczny miernik taksonomiczny i utworzono
ranking analizowanych segmentéw rynku wskazujac na najbardziej i najmniej nieefektywne. Zmiennymi
diagnostycznymi byly wyniki testéw wykorzystywanych do weryfikacji stabej formy hipotezy o efektywno-
$ci informacyjnej rynku w postaci warto$ci prawdopodobienistwa odrzucenia hipotez zerowych (p-value)
oraz wartosci statystyk testowych. Analiz¢ przeprowadzono dla danych dziennych z okresu styczen 2000
- marzec 2009.

Arkadiusz Mazurkiewicz Krzysztof Sarnowski (Akademia Morska w Gdyni) — Poréw-
nanie klasyfikacji funduszy inwestycyjnych opartych na deklaracjach oraz na osigganych wynikach

W referacie dokonano poréwnania wynikéw klasyfikacji funduszy inwestycyjnych opartych na dekla-
racjach z klasyfikacja uzyskang za pomocg analizy skupien. Ponadto oceniono wplyw stanu koniunktury
panujacej na rynku finansowym na wyniki klasyfikacji.

Daniel Papla (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Analiza zmian zaleznosci miedzy noto-
waniami spétek na GPW w Warszawie

W warunkach duzej zmiennosci sytuacji na rynkach finansowych wazne jest, zdaniem autora, zbadanie jak
zmienia sie w czasie zalezno$¢ migdzy instrumentami. Analiza tych zmian jest gléwnym celem referatu. Drugim
celem jest zbadanie réznic i podobienstw wynikéw otrzymanych za pomocg dwéch réznych metod zastosowa-
nych w referacie. Instrumentami analizowanymi w referacie sa akcje spétek notowanych na naszej gietdzie.
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Referat sktadat si¢ z trzech czeSci. Pierwsza zawiera wprowadzenie w temat, w drugiej opisano dwie
metody wykorzystane przez autora do mierzenia zmian zalezno$ci w czasie: model dynamicznego wspot-
czynnika korelacji (dynamic correlation coefficient — DCC) oraz funkcje powigzan ze zmiennym w czasie
wspotczynnikiem (wspétczynnikami). Trzecia czg$¢ zawiera prezentacje wynikéw badan empirycznych
z wykorzystaniem danych z polskiej gietldy wraz z ich oméwieniem.

Julita Stanczuk, Patrycja Trojczak-Golonka (Zachodniopomorski Uniwersytet Techno-
logiczny w Szczecinie) - Analiza poréwnawcza wplywu réznicowania zbioréw atrybutéw na efektywnosé
wielostanowej klasyfikacji przedsigbiorstw

Celem referatu byto przedstawienie wybranego aspektu z paroletnich badan nad wielostanowg kla-
syfikacja spétek notowanych na GPW w Warszawie. Zaprezentowano analiz¢ wrazliwosci algorytméw kla-
syfikacji na dobér réznych kombinacji atrybutéw opisowych oraz wplyw réznej struktury préb atrybutéw
uczgcych, testujacych oraz walidacyjnych na efektywnosé klasyfikacji. Problem ten jest czesto pomijany
w publikacjach naukowych, cho¢ sam algorytm procedury badawczej moze mie¢ wplyw na otrzymywane
wyniki. W badaniach wykorzystano sztuczne sieci neuronowe. O oryginalno$ci pracy decyduje réwniez
dobor samej proby badawczej (dane do badania pochodzg ze sprawozdan finansowych rzeczywistych 286
przedsiebiorstw polskich z lat 2006-2007).

Dominik Rozkrut (Uniwersytet Szczecinski, Urzad Statystyczny w Szczecinie), Monika
Rozkrut (Uniwersytet Szczecinski) — Wykorzystanie metod klasyfikacji i analizy danych w analizie inno-
wacyjnosci polskich przedsigbiorstw

Innowacyjno$¢ jest istotnym czynnikiem rozwoju i konkurencyjnosci firm. Z punktu widzenia kreowa-
nia polityki i oceny jej rezultatbw w tym zakresie konieczne jest wykorzystanie odpowiednich miernik6w
opisujacych rézne aspekty innowacyjnosci. Klasyczne mierniki, takie jak udzial firm innowacyjnych wydaja
si¢ niewystarczajace. Poniewaz innowacyjnosé jest zjawiskiem wielowymiarowym, wykorzystanie metod
klasyfikacji i analizy danych zwigksza mozliwosci jego opisu, umozliwiajac wglad w nature zjawiska.

W przeprowadzonym badaniu wykorzystano metody klasyfikacji oraz analizy czynnikowej do poszu-
kiwania i wyodrebnienia prawidtowo$ci w zakresie obserwowanych zachowan innowacyjnych w polskich
przedsiebiorstwach, umozliwiajac pelniejszy opis istniejacych zjawisk niz w analizie z wykorzystaniem jedynie
prostych miernikéw innowacyjnosci.

Z punktu widzenia potrzeb w zakresie ksztaltowania polityki gospodarczej skierowanej na wzrost
konkurencyjnosci polskich przedsiebiorstw, wiedza taka jest kluczowa, niestety, zauwazalny jest niedostatek
opracowan w tym temacie.

Iwona Markowicz Beata Stolorz (Uniwersytet Szczecinski) — Klasyfikacja bezrobotnych ze
wzgledu na wartosci ilorazu szans podjecia zatrudnienia przy zastosowaniu modelu logitowego

Celem referatu byta klasyfikacja bezrobotnych do grup o podobnym ilorazie szans podjecia zatrudnie-
nia, ktérej podstawg byl model logitowy. Autorki przeprowadzily grupowanie wedlug cech bezrobotnych,
odmienne do stosowanego przez urzedy pracy. Proponowane w opracowaniach statystycznych grupy wedlug
wieku czy wyksztalcenia moga by¢ niejednorodne, majgc na uwadze przyczyny wyrejestrowania z urzedu.
Zbadano bezrobotnych wyrejestrowanych z Powiatowego Urzedu Pracy w Szczecinie w 2008 r. (n = 19768).
Zastosowano rzadko stosowane kodowanie zmiennej objasniajacej —1; 1, ktére umozliwia poréwnanie szans
analizowanych podgrup z szansg $rednig dla grupy.

Iwona Bak, Katarzyna Wawrzyniak (Zachodniopomorski Uniwersytet Technologiczny
w Szczecinie) — Diagnoza wyjazdéw turystycznych gospodarstw domowych emerytéw i rencistéw w Polsce
z wykorzystaniem drzewa klasyfikacyjnego i regresyjnego

W referacie przedstawiono wyniki badan dotyczace klasyfikacji wyjazdéw turystycznych emerytéw
i rencistéow ze wzgledu na rodzaj wyjazdu oraz segmentacji gospodarstw domowych emerytéw i rencistow
w Polsce ze wzgledu na ich uczestnictwo w ruchu turystycznym. W badaniu uwzgledniono indywidualne
wyjazdy zrealizowane przez gospodarstwa domowe emerytéw i rencistéw w 2005 r. Do klasyfikacji wyjazdéw
turystycznych emerytéw i rencistow ze wzgledu na rodzaj wyjazdu wykorzystano drzewa klasyfikacyjne,
natomiast do segmentacji gospodarstw domowych wykorzystano drzewa regresyjne.
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Hanna Dudek,Joanna Landmesser (SGGW w Warszawie) — Identyfikacja ubostwa w ujeciu
wielowymiarowym

Celem pracy byla analiza wielowymiarowego ubdstwa polskich gospodarstw domowych. Podstawe
prezentowanych wynikéw stanowily dane z badan budzetéw gospodarstw domowych realizowanych przez
GUS w 2006 r. W pracy zastosowano podejécie oparte na teorii zbioréw rozmytych, umozliwiajace okre-
$lenie stopnia zagrozenia przynaleznoscig do sfery ubéstwa bez koniecznoéci wyznaczania granicy ubdstwa.
W efekcie wyznaczono syntetyczny miernik o warto$ciach z przedziatu [0,1], okreSlajacy przynaleznosé
analizowanych gospodarstw domowych do sfery ubdstwa. W celu wyjasnienia ksztaltowania sie wartosci
tego miernika zastosowano model regresji logistyczne;j.

Barbara Batég, Magdalena Mojsiewicz (Uniwersytet Szczecinski), Katarzyna
Wawrzyniak (Zachodniopomorski Uniwersytet Technologiczny w Szczecinie) — Klasyfikacja gospodarstw
domowych pod wzgledem popytu potencjalnego i zrealizowanego na rynku ubezpieczenr w Polsce

W referacie autorki zajely si¢ problematyka popytu potencjalnego i zrealizowanego na ubezpiecze-
nia majatkowe, na zycie, na dozycie oraz zdrowotne. Dokonano klasyfikacji gospodarstw domowych przy
wykorzystaniu liniowych modeli regresji ze zmiennymi parametrami. Zmiennymi objasnianymi dla popytu
potencjalnego byly deklarowane sktadki miesigczne i ich transformacje, a dla popytu zrealizowanego liczba
polis wykupionych na ubezpieczenia danego typu. Podstawa do wyodrebnienia grup byly kategorie zmien-
nych jakosciowych.

Marek Walesiak, Andrzej Dudek (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) - Klasyfikacja
spektralna z wykorzystaniem odlegtosci GDM

W referacie zaproponowano modyfikacje metody klasyfikacji spektralnej. W tym celu w procedurze
tej metody (zob. Ng, Jordan i Weiss [2002]) przy wyznaczaniu macierzy podobienstwa (affinity matrix)
w konstrukcji estymatora jadrowego zastosowano odlegloé¢ GDMI1 przy klasyfikacji danych metrycznych
oraz GDM2 przy klasyfikacji danych porzadkowych. Ponadto przetestowano przydatno$¢ metod klasyfikacji
spektralnej (w tym metody z odlegloscia GDM) w poréwnaniu do klasycznych metod analizy skupien dla
wygenerowanych danych o znanej strukturze klas wykorzystujac do oceny zgodno$ci wynikéw klasyfikacji
skorygowany indeks Randa (zob. Hubert i Arabie [1985]).

Joanna Trzesiok (Akademia Ekonomiczna w Katowicach) — Dobdr zmiennych do modelu regre-
syjnego zbudowanego za pomocq wybranych metod nieparametrycznych

W referacie poruszony zostal problem doboru zmiennych objasniajacych do modelu regresyjnego, zbu-
dowanego za pomocg wybranych nieparametrycznych metod regresji: POLYMARS oraz PPR. Przedstawione
i poréwnane zostaly dwie procedury selekcji zmiennych: eliminacja pojedynczych zmiennych oraz eliminacja
blokiem. Wyniki przeprowadzonych analiz pokazuja, ze zastosowanie redukcji liczby zmiennych prowadzi
do uzyskania modeli mniej zlozonych i charakteryzujacych si¢ mniejszymi warto$ciami btedu $redniokwa-
dratowego niz modele zbudowane na komplecie zmiennych.

Artur Zaborski (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Wykorzystanie metody majoryzacji
funkeji dopasowania w modelach réznic indywidualnych

Majoryzacja jest metodg o charakterze iteracyjnym aproksymujaca minimalne wartosci funkcji STRESS.
Celem referatu byla prezentacja metodologii skalowania réznic indywidualnych za pomoca metody majory-
zacji. Podejécie to nosi nazwe SMACOF i jest realizowane w $rodowisku R. Na zakoficzenie zaprezentowano
przyklad, w ktérym wykorzystano funkcj¢ smacofIndDiff pakietu smacof.

Marcin Petka (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Rozmyta klasyfikacja k-sSrednich dla
danych symbolicznych

W pracy przedstawiono adaptacyjng i nieadaptacyjng klasyfikacje k-Srednich dla danych symbolicznych.
Obydwie te metody znajdujg zastosowanie wyltacznie dla interwatowych zmiennych symbolicznych. W refe-
racie przedstawiono takze typy zmiennych symbolicznych. W czeéci empirycznej zastosowano nieadaptacyjna
klasyfikacje k-$rednich dla przyktadowych danych symbolicznych.
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Justyna Wilk (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Metody segmentacji rynku na podstawie
danych symbolicznych

Stosowanie przez przedsigbiorstwo strategii segmentacji rynku wymaga precyzyjnej informacji o kon-
sumentach. Opis konsumentéw i segmentéw w sposob pelniejszy umozliwiajg dane symboliczne. Struktura
danych symbolicznych uniemozliwia bezposrednig aplikacje metod opracowanych dla danych klasycznych
(liczby rzeczywiste lub kategorie). Problematyka metod segmentacji dla danych klasycznych jest dos¢ dobrze
opisana w literaturze. Natomiast tematyka segmentacji rynku na podstawie danych symbolicznych jest
podejmowana w niewielu pracach. Celem referatu bylo zaprezentowanie podej$¢ i metod analizy, jakie
mozna stosowaé w segmentacji rynku na podstawie danych symbolicznych.

Matgorzata Gliwa (Akademia Ekonomiczna w Katowicach) — Mapy Kohonena w klasyfikacji
obiektow symbolicznych

Celem referatu bylo przedstawienie wtasno$ci map Kohonena wykorzystywanych do klasyfikacji i wi-
zualizacji obiektow symbolicznych. W referacie zaprezentowano podejscie realizowane wedlug algorytmu
Stochastic Approximation, ktéry jest uogélnieniem klasycznej sieci Kohonena. Przedstawiono réwniez przy-
ktad zastosowania algorytmu metody do klasyfikacji obiektéw symbolicznych z rzeczywistego zbioru danych.
Obliczenia zostaly wykonane za pomoca programu SODAS.

Marcin Petka, Justyna Wilk (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Metody selekcji
zmiennych symbolicznych w zagadnieniach klasyfikacji

Celem referatu bylo przedstawienie i poréwnanie dwéch metod selekcji zmiennych w analizie danych
symbolicznych, tj. metody grafowej Ichino oraz modyfikacji metody HINoV. Przedstawiono podstawowe poje-
cia z zakresu analizy danych symbolicznych wraz z mozliwymi metodami selekcji zmiennych symbolicznych.
W czgéci empirycznej poréwnano wyniki badan symulacyjnych na przykladzie danych wygenerowanych za
pomoca procedury cluster.Gen z pakietu cluster.Sim dla programu R.

Marcin Btazejowski (WSB Torun), Pawel Kufel, Tadeusz Kufel (Uniwersytet Mikotaja
Kopernika w Toruniu) - Integracja srodowisk obliczeniowych oprogramowania GRETL i R

Celem referatu bylo 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, dotyczg ponad 1,5 tys. szeregéw dla lat od 1999 do 2007. Dla danych statystycznych przedstawionych
w bankach zaprezentowano przyklady analiz ilo§ciowych z zakresu ekonometrii dla danych przekrojowych
w oprogramowaniu GRETL oraz klasyfikacji obiektéw za pomoca funkcji, integrowanego z oprogramowania
GRETL, pakietu R.

Andrzej Bak (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Analiza danych o preferencjach z wyko-
rzystaniem mikroekonometrycznych modeli kategorii nieuporzqdkowanych i programu R

Celem referatu bylo wskazanie mozliwoséci wykorzystania wybranych mikroekonometrycznych modeli
zmiennych o warto$ciach nieuporzadkowanych w badaniach preferencji konsumentéw oraz prezentacja
przykladéw badan empirycznych. Oméwiono wielomianowy, warunkowy oraz mieszany model logitowy
i przedstawiono przyklady ich wykorzystania w analizie danych o preferencjach.

Joanna Bana$ Malgorzata Machowska-Szewczyk (Zachodniopomorski Uniwersytet
Technologiczny w Szczecinie) — Ocena popularnosci rynku aukcji i sklepow internetowych metodq zbioréw
przyblizonych

W referacie podjeto probe oceny popularno$ci rynku aukcji i sklepéw internetowych wsréd studentéw
szczecinskich uczelni za pomoca metody zbioréw przyblizonych. Badanie przeprowadzono na podstawie
ankiet wypelnionych przez 465 studentéw w 2008 r. Ujecie wynikoéw przeprowadzonych ankiet w postaci
systemu decyzyjnego umozliwia ,odkrywanie wiedzy” na temat prawidlowosci zachowan studentéw kupuja-
cych przez Internet. Wykorzystanie metody zbioréw przyblizonych do oceny handlu internetowego stanowi
oryginalne zastosowanie znanej metody do charakterystyki dynamicznie rozwijajacego si¢ rynku aukcji
i sklepéw internetowych.
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Bartlomiej Jefmanski (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Pomiar i ocena jakosci ustug
z zastosowaniem rozmytej metody SERVQUAL

Metoda SERVQUAL to jedna z czeSciej stosowanych metod w pomiarze i ocenie jakosci ustug.
Celem opracowania bylo zaprezentowanie modyfikacji tej metody polegajacej na zastosowaniu liczb roz-
mytych. Przeprowadzone badanie empiryczne umozliwito scharakteryzowanie metodologii rozmytej metody
SERVQUAL.

Elzbieta Sobczak (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Segmentacja i profilowanie regio-
néw europejskich z wykorzystaniem metod klasyfikacji i dyskryminacji

Celem opracowania byla segmentacja regionéw UE, bazujaca na koncepcji analizy portfelowej z wyko-
rzystaniem metod klasyfikacji i analizy dyskryminacyjnej. Podstawe badan stanowig wyniki segmentacji
regionalnej ze wzgledu na poziom i dynamike rozwoju gospodarczego, bazujace na podziale krajow UE na
jednostki administracyjne NUTS 2. Zestaw kandydatek na zmienne profilowe obejmuje wybrane wskazniki
konkurencyjnosci.

Iwona Staniec, Filip Chybalski (Politechnika Eodzka) — Wykorzystanie statystycznej analizy
danych do tworzenia grup strategicznych wsréd Otwartych Funduszy Emerytalnych

W pracy zostaly przedstawione wyniki badan dotyczace identyfikacji grup strategicznych w OFE, zgodnie
z teorig grup strategicznych. Celem pracy byla analiza statystyczna wybranych zmiennych charakteryzu-
jacych poszczegblne wymiary strategii reprezentujace 14 dzialajacych funduszy OFE w latach 1999-2008.
W badaniach empirycznych grupowania OFE w grupy strategiczne wykorzystana zostala metoda Warda
z indeksem spojnosci grup w postaci indeksu Calinskiego-Harabasza. Podzial OFE na grupy strategiczne
stwarza mozliwo$¢ precyzyjnego prognozowania wyniku finansowego OFE, co jest szczegdlnie istotne z punktu
widzenia analizy stabilnosci przychodéw emerytalnych.

Artur Mikulec (Uniwersytet Lodzki) — Klasyfikacja systemoéw emerytalnych krajow UE i EFTA

W referacie zaprezentowano wyniki klasyfikacji efektywnosci systeméw emerytalnych z wykorzystaniem
danych statystyki publicznej dla 27 krajéw UE i EFTA w latach 2005-2006. Oméwiono rezultaty réznych
metod analizy skupien, tj. aglomeracyjnych, k-$rednich, k-medoidéw (PAM) podejmujac prébe wyboru wlas-
ciwej klasyfikacji systeméw emerytalnych. Przedstawiono pozycj¢ polskiego systemu emerytalnego na tle
innych analizowanych krajéw oraz grupy systeméw podobnych.

Dorota Rozmus (Akademia Ekonomiczna w Katowicach) — Zastosowanie miar pozycyjnych do
badania relacji migdzy zréinicowaniem a dokladnosciq klasyfikacji w podejsciu zagregowanym w taksonomii

Dotychczas podejscie wielomodelowe z duzym powodzeniem stosowane bylo w dyskryminacji i regre-
sji w celu podniesienia dokladno$ci predykcji. W ostatnich latach analogiczne propozycje pojawily sie
w taksonomii, aby zapewni¢ wigkszg poprawno$¢ i stabilno$¢ wynikéw klasyfikacji. Waznym czynnikiem
przyczyniajacym sie do sukcesu podejscia wielomodelowego jest zréznicowanie elementéw wchodzacych
w sktad klasyfikacji zagregowanej. Zasadniczym celem badania jest préba zastosowania miar pozycyjnych
w zaproponowanych dotad miernikach zréznicowania [Hadjitodorov i in. 2006] do zbadania relacji, jakie
zachodza miedzy poziomem zréznicowania klasyfikacji sktadowych a jakoscig klasyfikacji zagregowanej
w podejsciu wielomodelowym w taksonomii oraz poréwnanie wynikéw z dotychczas stosowanymi sposo-
bami badania tych relacji.

Katarzyna Wojcik (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie) - Wyznaczanie podobieristwa w grafach
w kontekscie sieci semantycznych

Zasadniczym celem pracy byla prezentacja réznych metod wyznaczania podobienstwa i/lub odleglosci
w grafach. Rozwazane sg problemy podobiefistwa miedzy weztami jak i podobienistwa podgraféw rozwazanego
grafu. W pracy przedstawiono réwniez dwa wybrane obszary zastosowann omawianych miar podobienstwa.
Pierwszym obszarem jest analiza dokumentéw tekstowych wspomagana za pomoca wiedzy zewngtrznej
przedstawionej w postaci ontologii, za§ drugim analiza sieci spolecznych.
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Krzysztof Najman (Uniwersytet Gdanski) — Ocena wplywu parametréw sterujgcych procesem
samouczenia sig sieci GNG na ich zdolnosé do separowania skupieri

Celem prezentowanych badan byta ocena wplywu warto$ci parametréow sterujacych procesem samo-
uczenia si¢ sieci GNG na jako$¢ uzyskanej klasyfikacji, szczegdlnie w sytuacji gdy skupienia sa stabo
separowalne. Prezentowane badania opisujg teoretyczny wplyw poszczegélnych parametréw sterujacych
algorytmem GNG na struktur¢ i zdolno$¢ rozwigzywania probleméw przez sie¢. Zaprezentowano takze
wyniki badan symulacyjnych potwierdzajacych teze, ze optymalny wybor parametréw sterujgcych pozwala
znaczaco zwigkszy¢ zdolnosé sieci GNG do poprawnej identyfikacji skupien.

Kamila Migdatl-Najman (Uniwersytet Gdanski) — Zastosowanie samouczqcej sig sieci neuronowej
typu SOM w analizie koszykowej

Analiza koszykowa jest metoda identyfikacji kombinacji produktéw nabywanych razem. Pozwala na
wykrywanie powtarzajacych si¢, ukrytych powigzan w postaci prostych regut asocjacyjnych. Jest podstawo-
wym narzegdziem analitycznym stosowanym w marketingu detalicznym pomocnym w podejmowaniu wielu
decyzji biznesowych. W referacie zaprezentowano i podjeto dyskusje nad mozliwosciami samouczacej sie
sieci neuronowej typu SOM w poszukiwaniu wzorcéw zakupowych klientéw. Na szczegblng uwage zastuguje
réwniez metoda wizualizacji decyzji zakupowych.

Michal Trzesiok (Akademia Ekonomiczna w Katowicach) — Wyodrebnianie regut klasyfikacyjnych
z modelu dyskryminacyjnego budowanego metodg wektoréw nosnych

Metoda wektoréw no$nych (SVM) jest jedng z najdokladniejszych metod dyskryminacji. Znaczacg
barierg dla zwigkszenia zakresu zastosowan metody SVM jest to, ze otrzymywany model jest bardzo stabo
interpretowalny. W celu wyodrebnienia regut klasyfikacyjnych, wedtug ktérych metoda decyduje o wskaza-
niu przynalezno$ci do klasy, mozna wykorzystaé modele drzew klasyfikacyjnych, ktérych wyniki sg tatwe
w interpretacji. W referacie zaproponowano procedur¢ wyodrebniania regut z modeli SVM i zilustrowano
ja na danych rzeczywistych.

Tomasz Klimanek, Jan Paradysz Marcin Szymkowiak (Uniwersytet Ekonomiczny
w Poznaniu) — Taksonometryczna ocena jakosci estymatoréw dla matych obszaréw

W statystyce matych obszaréw problemem jest wielo§¢ wynikéw estymacji w zalezno$ci od rodzaju
estymatora, rodzaju zmiennych pomocniczych oraz poziomu analizy. Powstaje zatem potrzeba oceny jakosci
wynikéw. Jedng z najpowazniejszych metod jest analiza taksonometryczna. Autorzy postuzyli sie¢ wybra-
nymi metodami taksonometrycznymi dla oceny estymacji dochodu ekwiwalentnego gospodarstw domowych
w powiatach wojew6dztwa wielkopolskiego. Skoncentrowali si¢ oni na wykorzystaniu jednego z takich
kryteriéw oceny estymatoréw (kryterium kolejnosci), ktére zapewnityby wigksza akceptowalno$¢ wynikéw
badan statystycznych w spoteczenstwie.

Aleksandra Luczak, Feliks Wysocki (Uniwersytet Przyrodniczy w Poznaniu) — Wykorzystanie
rogzmytych metod AHP i TOPSIS do porzgdkowania liniowego obiektéw

Celem pracy bylo przedstawienie mozliwosci zastosowania rozmytej wielokryterialnej metody porzad-
kowania liniowego do konstrukcji cechy syntetycznej. Metoda polega na wykorzystaniu dwéch komple-
mentarnych rozmytych metod: analitycznego procesu hierarchicznego do ustalenia wag kryteriéw i cech
prostych oraz rozmytej metody TOPSIS przy bezposrednim rangowaniu obiektéw. Zaproponowana procedura
zostala zilustrowana przyktadem dotyczacym oceny poziomu rozwoju spoleczno-gospodarczego powiatéw
wojewodztwa wielkopolskiego.

Jacek Batdg (Uniwersytet Szczecifiski) — Préba wykorzystania podejscia wielomodelowego w klasy-
fikacji jednostek samorzqdowych

W referacie podjeta zostata proba zweryfikowania hipotezy o uzyskiwaniu zadowalajacych efektéw pro-
cesu agregacji modeli dyskryminacyjnych w przypadku bardzo malej liczebnosci préb uczacych. Poszczegélne
modele bazowe budowane byly poprzez rzutowanie na podprzestrzenie zmiennych objasniajacych. W procesie
agregacji zastosowana zostata architektura réwnolegla procesu agregacji wykorzystujaca macierz wektoréow
prawdopodobienstw a posteriori i taczenie wynikéw predykcji za pomocg metody sumy. Rozwazania teore-



Sprawozdania 109

tyczne zobrazowane zostaly analiza poréwnawczg btedéw predykeji uzyskiwanych w klasyfikacji jednostek
samorzadu terytorialnego.

Mirostawa Sztemberg-Lewandowska (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Analiza
czynnikowa i teoria reakcji na pozycje w modelach cechy latentnej

Konfirmacyjna analiza czynnikowa i teoria reakeji na pozycj¢ naleza do modeli cechy latentnej. Modele
IRT stuza do estymacji parametréw, ktére reprezentujg ukryte zdolno$ci, umiejetnosci respondentéw. Analiza
czynnikowa stuzy do wykrywania optymalnej grupy czynnikéw gléwnych, thumaczacych korelacje miedzy
zmiennymi obserwowalnymi. W konfirmacyjnej analizie czynnikowej dla zmiennych niemetrycznych wyko-
rzystuje si¢ korelacje polichoryczne lub tetrachoryczne dla zmiennych dychotomicznych. Jednocze$nie taka
analiza wymaga zastosowania innej metody estymacji parametréw modelu — metody diagonalnie wazonych
najmniejszych kwadratéw.

W referacie zaprezentowano badanie majace na celu wyodrebnienie czynnikéw majacych decydujacy
wplyw na popularno$é¢ wybranych czekolad. Waznym aspektem byla analiza trudnos$ci oceny przez respon-
dentéw zmiennych opisujacych czekolady.

Eugeniusz Gatnar, Ewa Witek (Akademia Ekonomiczna w Katowicach) — Wykorzystanie mie-
szanek modeli GLM do oceny kryteriow konwergencji

Celem referatu byta weryfikacja i ocena waznosci kryteriow wejécia poszczegolnych panstw do strefy
euro sformutowanych w traktacie z Maastricht. W tym celu zostaly wykorzystane mieszanki modeli GLM.
Mieszanki tych modeli stosowane w przypadku zbioréw niejednorodnych lub woéwczas, gdy zbiér obser-
wacji charakteryzuje si¢ nadmiernym rozproszeniem bedacym wynikiem, np. pominiecia jednej z waznych
zmiennych objas$niajacych.

Mariusz Grabowski, Pawet Lula (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie) — Eksploracyjna
analiza ofert z rynku nieruchomosci

Zasadniczym celem pracy bylo przedstawienie metody pozyskiwania informacji z nieustrukturyzo-
wanych tekstowych ofert sprzedazy mieszkan. Zrealizowany proces badawczy skladat si¢ z nastepujacych
etapéw: pozyskanie tekstow ofert z branzowego serwisu WWW, pozyskanie informacji za pomoca regut
zdefiniowanych w jezyku JAPE, przeksztalcenie pozyskanych zapiséw do postaci tabelarycznej, realizacja
obliczen. Uzyskane w ten sposob informacje postuzyly do przeprowadzenia analizy krakowskiego rynku
mieszkaniowego w 2009 r.

Roman Pawlukowicz (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Wykorzystanie metodyki porzqd-
kowania liniowego do okreslania wartosci rynkowej nieruchomosci

W referacie przedstawiona zostala propozycja nowej — niestosowanej obecnie w polskiej praktyce wyceny
nieruchomosci, a co wigcej, niedyskutowanej nawet w literaturze teorii wyceny nieruchomosci — metody,
ktéra w naturalny sposéb odwzorowuje zachowanie racjonalnych inwestoréw w nieruchomosci. Zasadnicze
elementy proponowanego sposobu wyceny rynkowej bazuja na metodach statystycznej analizy wielowymia-
rowej z zakresu porzgdkowania liniowego obiektéw opisanych zmiennymi (cechami rynkowymi) mierzonymi
tylko na skali porzadkowej, opartych na uogélnionej mierze odlegltosci GDM (Walesiak (2006)).

Iwona Fory$ (Uniwersytet Szczecinski) — Wykorzystanie analizy korespondenciji do badania preferenciji
nabywcow mieszkait na zachodniopomorskim rynku nieruchomosci

Znajomo$¢ preferencji nabywcéw jest istotnym elementem w codziennej pracy wielu specjalistéw
na rynku nieruchomosci: wycenie, zglaszanych ofertach oraz doradztwie dla inwestoréw. Zaproponowana
metoda badania preferencji (analiza korespondencji) opiera si¢ na wynikach pomiaru wielu obiektéw oraz
wielu zmiennych jako$ciowych, opisujacych typowe cechy nieruchomosci mieszkalnych.

Tomasz Barttomowicz (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) - Klasyfikacja nieruchomosci
metodq k-najblizszych sqsiadéw

W referacie przedstawiona zostata idea klasyfikacji nieruchomosci za pomocg metody k-najblizszych
sgsiadéw w celu doboru nieruchomosci podobnych, tj. nieruchomosci znajdujacych si¢ z nieruchomoscia
poréwnywana w tej samej klasie. W praktyce rynku nieruchomos$ci moze to umozliwia¢ zastosowanie metody
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k-najblizszych sasiadéw jako narzedzia filtrowania zbioru ofert biura posrednictwa w obrocie nieruchomos-
ciami lub metode klasyfikacji nieruchomosci celem ustalenia klasy nieruchomosci podobnych na potrzeby
wyceny nieruchomosci. Uzupelnieniem prezentacji mozliwych zastosowan metody jest prognozowanie metodg
k-najblizszych sgsiadéw atrakcyjnosci oferty sprzedazy nieruchomosci.

Ewa Putek-Szelag Urszula Gierattowska (Uniwersytet Szczecinski) - Wykorzystanie nie-
klasycznych metod klasyfikacji do analizy rynku nieruchomosci

Zasadniczym celem referatu byla proba wykorzystania nieklasycznych metod klasyfikacji do grupowania
lokali mieszkalnych na podstawie wybranych atrybutéw, ktére ksztaltujg warto$¢ nieruchomosci. W tym
celu wykorzystano drzewa klasyfikacyjne oraz sztuczne sieci neuronowe. Badania empiryczne przeprowa-
dzono opierajac si¢ na transakcjach kupna-sprzedazy z okresu od 01.09.08 r. do 30.06.09 r. Otrzymano
informacje o 1570 nieruchomos$ciach mieszkaniowych, ale petna baze atrybutéw uzyskano dla 250 lokali.
W referacie zaprezentowano wykorzystanie nieklasycznych metod podziatu do klasyfikacji nieruchomosci
do dwéch oraz czterech grup cenowych.

Mariusz Kubus (Politechnika Opolska) — Dyskryminacja za pomocq modelu regut tqczonych

Podejscie wielomodelowe okazato si¢ jednym z najskuteczniejszych narzedzi dyskryminacji. Friedman
i Popescu [2005] zaproponowali wykorzystaé w charakterze funkcji bazowych reguly klasyfikacji postaci
jesli koniunkcja warunkéw, to klasa. Metoda zaimplementowana w algorytmie RuleFit faczy idee podejscia
wielomodelowego, indukcji regut oraz regularyzowanej regresji liniowej. Celem referatu jest zweryfikowanie
jakosci klasyfikacji na danych rzeczywistych oraz zbadanie wybranych wtasnosci algorytmu RuleFit.

Matgorzata Misztal (Uniwersytet £6dzki) — O zastosowaniu metody rekurencyjnego podziatu
w analizie przezycia

Analiza przezycia obejmuje metody analizy danych, w ktérych badang zmienng jest czas do pojawie-
nia si¢ danego zdarzenia (czas przezycia). Do najpopularniejszych metod analizy czaséw przezycia nalezg
krzywe przezycia Kaplana-Meiera oraz model proporcjonalnego hazardu Coxa. Alternatywa dla tych metod
moze by¢ metoda rekurencyjnego podziatu. W referacie przedstawiono wyniki zastosowania pojedynczych
i zagregowanych modeli drzew przezycia (survival trees) do analizy czaséw przezycia pacjentéw ze schorze-
niami kardiologicznymi oraz przyblizono mozliwosci wykonywania niezb¢dnych obliczen z wykorzystaniem
srodowiska R.

Jerzy Korzeniewski (Uniwersytet £6dzki) — Badanie odpornosci metody HINoV na blednie zadang
liczbe skupien w zbiorze danych

Metoda HINoV stuzaca do wybierania zmiennych w analizie skupien jest popularna i jest jedng
z najlepszych (Steinley i Brusco, 2008). Nieznana jest jednak efektywno$¢ tej metody, gdy liczba skupien
w zbiorze danych jest blednie zadana. Taka sytuacja jest powszechna, gdyz indeksy wyznaczajgce liczbe
skupien majg na ogét charakter optymalizacyjny dla przyjetej metody grupowania i popelniajg do$¢ duze
bledy. W referacie zbadana jest odporno$¢ metody na kilku tysiacach zbioréw danych wygenerowanych
w postaci mieszanek rozktadéw normalnych. Dobér liczb skupien, liczby zmiennych istotnych i maskujacych,
stopnia zachodzenia skupien na siebie, rozktadéw zmiennych maskujacych jest taki sam jak w eksperymencie
symulacyjnym Steinley i Brusco (2008).

Marta Komuda, Ewa Chodakowska (Politechnika Biatostocka) — Analiza wrazliwosci klasy-
fikacji obiektow na zatozenia metodologiczne

W referacie dokonano analizy wrazliwosci jednego z najbardziej popularnych rankingéw szkét wyz-
szych w Polsce — rankingu ,Perspektyw” i ,Rzeczpospolitej” — na zalozenia metodologiczne. W tym celu,
na podstawie opublikowanych w 2009 r. danych dotyczacych dziewieédziesieciu klasyfikowanych uczelni,
skonstruowano 5 nowych rankingéw z rézng kombinacjg wag i kryteriéw. Na koniec dokonano poréwna-
nia otrzymanych wynikéw z oryginalnymi. Przeprowadzone analizy dowodza, ze klasyfikacja obiektéw na
podstawie tych samych danych nie jest znaczaco wrazliwa na zalozenia metodologiczne.
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Pawetl Lula (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie) — Wykorzystanie informacji tekstowej w mode-
lowaniu i predykeji ekonomicznych szeregéw czasowych

Zasadniczym celem pracy bylo przedstawienie i ocena metod pozyskiwania istotnych informacji
z dokumentéw tekstowych i ich uwzglednienia w statystycznych modelach o charakterze predykcyjnym.
W pracy rozpatrywane sg trzy podej$cia do procesu pozyskiwania i reprezentacji informacji tekstowe;j:
oparty na wyrazach, oparty na wzorcach oraz oparty na modelu ontologicznym. Zrealizowane badania
empiryczne dotyczyly metod uwzgledniania informacji zawartych w komunikatach spétek gietdowych przy
prognozowaniu stép zwrotu cen akgcji.

Agnieszka Sompolska-Rzechuta (Zachodniopomorski Uniwersytet Technologiczny w Szcze-
cinie) — Wykorzystanie analizy korespondencji w badaniu uzaleznieit od srodkéw psychoaktywnych

W pracy podjeto prébe zastosowania analizy korespondencji do zjawisk z zakresu medycyny, w analizie
informacji dotyczacych oséb uzaleznionych od réznych $rodkéw psychoaktywnych. Dane zostaly zebrane
w jednym z o$rodkéw leczenia uzaleznien w Szczecinie. Gtéwnym celem badania bylo wykrycie powigzan
miedzy zmienng okre$lajaca rodzaj srodka psychoaktywnego a zmiennymi o charakterze spoteczno-demo-
graficznym. Podjeto takze prébe odpowiedzi na pytanie, czy istniejg zalezno$ci miedzy rodzajem zazywanego
srodka psychoaktywnego a takimi zmiennymi, jak: wiek inicjacji, dlugo$é¢ okresu zazywania, uzaleznienie
od innych $rodkéw (alkohol, papierosy).

Aneta Becker (Zachodniopomorski Uniwersytet Technologiczny w Szczecinie) — Klasyfikacja woje-
wédztw pod wzgledem stopnia wykorzystania technologii informacyjno-telekomunikacyjnych w przedsigbior-
stwach

W referacie przedstawiono wyniki badan klasyfikacyjnych wojewddztw Polski pod wzgledem wyko-
rzystania technologii informacyjno-telekomunikacyjnych w przedsigbiorstwach, w 2008 r. W badaniach
wykorzystano metod¢e ELECTRE TRI, ktéra jest przyktadem wielokryterialnej metody wspomagania decyzji
stosowanej do klasyfikacji wariantéw decyzyjnych, opartej na relacji przewyzszania.

Marcin Salamaga (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie) — Badanie podobieristwa struktury
wymiany handlowej krajéw Unii Europejskiej

Migdzynarodowa wymiana handlowa jest waznym elementem rozwoju gospodarczego Unii Europejskiej.
Problematyka z nig zwigzana wydaje si¢ szczegélnie interesujaca ze wzgledu na ciggle poszerzanie UE
o nowe panstwa, co sprzyja zmianom kierunkéw i natezenia handlu mig¢dzy krajami czlonkowskimi UE.
Gléwnym celem referatu bylo poréwnanie struktury towarowej i przestrzennej eksportu oraz importu krajéw
UE. Wykorzystujac taksonomiczne metody analizy danych dokonano grupowania panstw cztonkowskich
UE ze wzgledu na podobienstwo struktury warto$ci eksportu (na warunkach FOB). Nastepnie zbadano,
czy otrzymane rezultaty grupowania krajéw znajdujg odzwierciedlenie w poziomie konkurencyjnosci ich
eksportu mierzonej wskaznikiem przewagi komparatywne;j.

Arkadiusz Mazurkiewicz, Krzysztof Sarnowski (Akademia Morska w Gdyni) -
Dyskryminujqce wiasnosci wskaznikéw finansowych w analizie efektu sektorowego

Istotne znaczenie wskaznikéw finansowych w praktyce gospodarczej powoduje, ze sg one poddawane
analizom w réznych zakresach. W referacie przeprowadzono analize dyskryminujaca w zakresie wyod-
rebniania efektu sektorowego. Uzyskane wyniki pozwolity okresli¢, ktére wskazniki réznicowaly sektory
w latach 2004-2007.

Tomasz Goérecki (Uniwersytet im. Adama Mickiewicza w Poznaniu) — Pewne metody zastgpowania
metody najblizszego sqsiada

W ostatnim czasie bardzo popularna stata sie w klasyfikacji metoda najblizszego sasiada, ktéra nie
wymaga zadnych zalozen co do rozktadéw danych. Na klasyfikacje wplywa tylko najblizej potozony obiekt
uczacy, przy czym sama warto$¢ tej odleglo$ci nie ma znaczenia. Reszta punktéw nie ma zadnego wplywu
na rezultat klasyfikacji. W odmianie tego klasyfikatora, mianowicie w metodzie k-najblizszych sasiadéw, na
klasyfikacje ma wptyw wigksza ilo$¢ obserwacji uczacych. Jednak i tutaj wazna jest tylko kolejnos¢ odlegtosci,
nie same warto$ci odleglo$ci. Wydaje sig, ze na polepszenie wynikéw klasyfikacji powinno wplynaé uwzglednianie
odleglosci od wszystkich obiektéw uczacych oraz uwzglednienie wartosci tych odlegtosci. Wazne moze byé¢, ze
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nie tylko jeden punkt jest dalej od drugiego, ale takze to, ile razy dalej si¢ znajduje. Kolejnym czynnikiem
mogacym mie¢ wpltyw na klasyfikacje jest uwzglednienie nie tylko odleglosci, ale tez kierunkéw wzajemnego
polozenia punktéw uczacych.

W pracy wprowadzone zostaly dwa klasyfikatory w pewien sposob spelniajace powyzsze zatozenia. Pierwszy
z nich uwzglednia wartosci odleglosci od wszystkich punktéw zbioru uczacego, przy czym wplyw na klasyfikacje
maleje wraz ze wzrostem tej odleglosci. Drugi klasyfikator dodatkowo uwzglednia takze kierunki miedzy obiek-
tami uczacymi. Konstrukcja tych metod zostala zainspirowana pewnymi odwzorowaniami pojawiajacymi si¢
w fizyce, mianowicie - funkcja natezenia pola (elektrycznego, grawitacyjnego itp.) dla klasyfikatora pierwszego
i odwzorowaniem pola wektorowego (pole sil, itp.) dla klasyfikatora drugiego. Klasyfikatory te poréwnywane
sg z metoda najblizszego sgsiada jako metodg bazowsg (badany jest btad klasyfikacji). Poréwnywane sg tez miedzy
sobg, w celu okreslenie w jakich warunkach, ktéry jest lepszy (badana jest ilo$¢ zwyciestw). Badania zostaly
przeprowadzone na szeregu zbioréw rzeczywistych i generowanych. Bledy klasyfikacji zostaly wyestymowane
wieloma metodami: leave-one-out, 10-fold cross-validation, boot-strap, zbiory testowe.

Waldemar Wolynski (Uniwersytet im. Adama Mickiewicza w Poznaniu) — Jgdrowe klasyfikatory
liniowe

Rozwazmy zagadnienie klasyfikacji obiektu opisanego przez p-wymiarowy wektor obserwacji
x=(xi x3, ..., X p) do jednej z dwdch klas G, Gi. Rozwigzanie tego zagadnienia polega na podaniu klasyfi-
katora d(x) przyjmujgcego warto$ci w zbiorze etykiet klas {0,1}. Szczegdlne miejsce wérod klasyfikatorow zaj-
muja klasyfikatory liniowe postaci d(x) = I(a'x > m), gdzie a jest wektorem parametréw, m wartoscig progowa.

Fisher (1936) podat posta¢ klasyfikatora liniowego zaktadajac jednorodno$¢ macierzy ko-wariancyjnych
w obu klasach. Mika, Ratsch, Weston, Schélkopf i Muller (1999) podali jadrowg wersje liniowego klasyfikatora
Fishera. Niech ® oznacza funkcj¢ przyporzadkowujaca obserwacji x element nalezacy do przestrzeni Hilberta
U. W przestrzeni U poszukujemy klasyfikatora liniowego postaci d(x) = I(<a, ® (x) »m), gdzie < *, * >
oznacza iloczyn skalarny. Do wyznaczania wystepujacego w regule klasyfikacyjnej iloczynu skalarnego zasto-
sowano tzw. kernel trick polegajacy na zastgpieniu iloczynu skalarnego funkcja jadrows.

Zagadnienie klasyfikatoréw liniowych dla klas o niejednorodnych macierzach kowariancyjnych rozwa-
zali Anderson i Bahadur (1962). Podali oni klase liniowych klasyfikator6w dopuszczalnych. Do podobnych
rezultatéw doszli Schumway i Unger (1974) oraz Krzysko i Wolynski (1997) rozwazajac klasyfikatory liniowe
minimalizujace odleglosci probabilistyczne. W pracy oméwiono jadrowe liniowe klasyfikatory uzyskane przy
zalozeniu niejednorodnych macierzy kowariancyjnych w klasach. Uzyskane klasyfikatory poréwnane zostang
z innymi procedurami klasyfikacyjnymi przy wykorzystaniu rzeczywistych zbioré6w danych.

Mirostaw Krzysko, Michat Skorzybut (Uniwersytet im. Adama Mickiewicza w Poznaniu)
- Analiza dyskryminacyjna danych podwdjnie wielowymiarowych

W referacie zaprezentowano liniowe i kwadratowe funkcje klasyfikujace w przypadku K klas obiektéw
opisanych p cechami obserwowanymi w T réznych momentach czasowych (dane podwdjnie wielowymia-
rowe). Przy zalozeniu normalno$ci oraz faktu, ze dodatnio okreslona macierz kowariancji jest iloczynem
Kroneckera dwoch innych dodatnio okreslonych macierzy kowariancji, nieznane parametry estymowane
sg z n-elementowej proby metodg najwiekszej wiarogodnosci z restrykcjami. W prezentowanym modelu
wystarcza, by n > max (p, T), podczas gdy klasyczny model dyskryminacyjny zada, by n > pT.

Na zakoniczenie pierwszego dnia konferencji odbyto si¢ posiedzenie plenarne cztonkéw Sekcji Klasyfikacji
i Analizy Danych Polskiego Towarzystwa Statystycznego, ktéremu przewodniczyt prof. dr hab. J6zef Pociecha.
Na poczatek ustalono plan przebiegu zebrania obejmujacy nastepujace punkty:

1. Sprawozdanie z dzialalnosci Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych.

2. Informacje dotyczace konferencji zagranicznych.

3. Zapowiedzi kolejnych konferencji SKAD.

4. Wyb6r czlonka rady IFCS na kadencje 2010-2013.

5. Wyniki kwalifikacji plakatéw do publikacji z serii Taksonomia 17.

Sprawozdanie z dzialalno$ci Sekeji Klasyfikacji i Analizy Danych w okresie wrzesien 2008 — wrzesien
2009 przedstawit przewodniczacy Rady Sekcji prof. dr hab. Marek Walesiak. Na poczatku poinformowat
zebranych, ze:

— SKAD ma 204 czlonkdw,
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— opublikowany zostal zeszyt nr 16 z serii Taksonomia pt. Klasyfikacja i analiza danych — teoria
i zastosowania z konferencji Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS, ktéra odbyta sie¢ w Jastrzebiej Gorze
w dniach 17-19.09.2008 r.,

— w Przeglgdzie Statystycznym w numerze 1/2009 ukazalo si¢ sprawozdanie z konferencji z 2008 r.:
Jajuga K., Szreder M., Walesiak M. (2009), Sprawozdanie merytoryczne z konferencji naukowej nt. Klasyfikacja
i analiza danych - teoria i zastosowania. ,Przeglad Statystyczny”, zeszyt 1, Tom 56, s. 172-186.

W dalszej czesci sprawozdania poinformowal, ze w obszarze dziatalno$ci miedzynarodowej Sekcji
SKAD:

— w biuletynie Newsletter (Number 36, November 2008) ukazala sie krétka informacja o konferencji,
ktéra odbyta si¢ w Jastrzebiej Gorze w dniach 17-19 wrze$nia 2008 r. oraz informacja o nowych wtadzach
Rady Sekcji SKAD. Informacje¢ przygotowat do biuletynu prof. dr hab. Krzysztof Jajuga,

— w polaczonej XI konferencji Swiatowej Federacji Towarzystw Klasyfikacyjnych (International
Federation of Classification Societies) i XXXIII konferencji Niemieckiego Towarzystwa Klasyfikacyjnego
(Gesellschaft fiir Klassifikation e.V.) nt. Classification as a Tool for Research (Drezno, 13-18.03.2009) wziclo
udzial 25 uczestnikéw z Polski (w tym m.in. z UE we Wroctawiu, UEK w Krakowie, AE w Katowicach,
Uniwersytetu Szczecinskiego). Wygloszono 20 referatow (w tym 6 referatéw z Jeleniej Gory). Sekcja SKAD
byla pod wzgledem liczby uczestnikéw trzecig grupa (1. Niemcy, 2. Wiochy).

Sprawozdanie z dzialalno$ci Sekcji zostato zatwierdzone przez aklamacje.

Nastepnie prof. dr hab. Marek Walesiak przedstawil informacje dotyczace przyszlych konferencji
zagranicznych:

— Swiatowa Federacja Towarzystw Klasyfikacyjnych (International Federation of Classification
Societies) zaprasza na XII Konferencje Naukowg IFCS-2011 w St Andrews (Szkocja) w terminie 11-14 lipca
2011 r,

— Niemieckie Towarzystwo Klasyfikacyjne (Gesellschaft fiir Klassifikation e.V.) zaprosilo na XXXIV
konferencje nt. Data Analysis Interface (Karlsruhe, 21-23 lipca 2010),

— XIX konferencja COMPSTAST'2010 (International Conference on Computational Statistics) odbylo
sie w Paryzu (23-27 sierpnia 2010 r.).

W kolejnej czesci zebrania glos zabrat prof. dr hab. Krzysztof Jajuga. Wyrazil on swoje uznanie
w zwigzku z wyjazdami czlonkéw Sekcji na konferencje miedzynarodowe. Poinformowat zebranych, ze
w seminarium zorganizowanym przez prof. Hansa Hermanna Bocka i prof. dr hab. Jézefa Pociechg, ktére
odbylo si¢ w dniach 7-10 pazdziernika 2009 r. w Aachen, wzieto udziat okoto 35 0séb (w tym 15 uczest-
nikéw z Polski).

W nastepnym punkcie posiedzenia poruszono kwesti¢ kolejnych konferencji SKAD. Organizacj¢ przy-
sztorocznej konferencji SKAD zadeklarowal Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu. Jako miejsce konfe-
rencji zaproponowano Torui oraz wstepnie przyjeto, ze konferencja odbedzie si¢ w dniach 15-17 wrze$nia
2010 r. Wstepng deklaracje organizatoréw konferencji SKAD w kolejnych latach przedstawily: Uniwersytet
Ekonomiczny w Poznaniu (w roku 2011) oraz Akademia Ekonomiczna w Katowicach (w roku 2012).

Przechodzac do kolejnego punktu zebrania — wyboréw do Rady IFCS - prof. dr hab. Krzysztof Jajuga
poinformowal o przedstawicielach IFCS z Polski: dr hab. Andrzej Sokotowski, prof. UE na lata 2008-2011
oraz prof. dr hab. Krzysztof Jajuga na lata 2006-2009. Poinformowal réwniez, ze w ostatnim okresie przy-
jeto do IFCS towarzystwo greckie.

W zwiazku z tym, ze kadencja prof. dr hab. Krzysztofa Jajugi dobiega konca konieczne sg wybory do
Rady IFCS. Prof. dr hab. Jézef Pociecha poprosit zebranych o przedstawienie kandydatur do Rady SKAD.
Profesor Waldemar Tarczynski zaproponowal profesora Krzysztofa Jajuge na kolejng kadencje. Zgloszono
wniosek o zamkniecie listy kandydatéw, ktéry zostal jednoglos$nie poparty. Nastepnie zaproponowano kan-
dydatéw do komisji skrutacyjnej w sktadzie: dr Mariola Chrzanowska, dr Joanna Landmesser i mgr Ewa
Witek. Kandydatury te zostaly jednoglosnie przyjete.

Prof. dr hab. Jézef Pociecha poinformowal zebranych, iz glosowanie bedzie tajne i kazdy obecny
na sali cztonek Sekcji powinien wyrazi¢ swoj gltos na karcie do gtosowania. W glosowaniu wziety udziat
54 osoby. Uzyskano nastepujace wyniki: 52 gloséw za, 1 przeciw i 1 glos wstrzymujacy sie. Tym samym
zgloszony kandydat zostal przyjety jako cztonek Rady IFCS.

W ostatniej czeSci zebrania przewodniczacy Rady Sekeji prof. dr hab. Marek Walesiak poinformowat o wy-
nikach kwalifikacji plakatow. Sposréd 14 zaprezentowanych plakatéw do publikacji w Taksonomii 17 zakwali-
fikowano 9. Plakaty przygotowane w formie artykuléw naukowych zostang poddane procesowi recenzyjnemu.
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