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PRZEGLAD STATYSTYCZNY
R.LX - ZESZYT 1 - 2013

OD REDAKCIJI

Szanowni Panstwo,

w 2012 roku Redakcja Czasopisma ,,Przeglad Statystyczny” wydata cztery numery
zwykle z czgstotliwoscig kwartalng oraz dwutomowy numer specjalny, poswiecony
wyjatkowemu wydarzeniu, jakim byl Kongres Statystyki Polskiej zorganizowany
z okazji 100-lecia Polskiego Towarzystwa Statystycznego w Poznaniu. Lacznie
w roczniku opublikowano 45 artykuléw naukowych, w tym 20 w numerze specjal-
nym oraz 7 w jezyku angielskim. Publikacje te dostepne s3 na stronie internetowe;
Czasopisma.

Wszystkie publikacje poddane zostaty procedurze recenzji, ktérej zasady opubli-
kowane sg na stronie www Czasopisma. Procent odrzucen prac nadestanych do publi-
kacji wyniost w ostatnim roku 30, przy czym niektére z nich dotyczyly niezgodnosci
z profilem Czasopisma, inne za$ zwigzane byly z negatywna oceng anonimowych
recenzentow.

W 2012 r. Czasopismo ,,Przeglad Statystyczny” zostato umieszczone w czgsci B
wykazu czasopism naukowych, opublikowanego przez MNiSW, uzyskujac 7 punktéw
za publikacje.

Czasopismo towarzyszyto ponadto srodowisku naukowemu w wielu konferencjach
naukowych, o czym $wiadcza zamieszczane w nim sprawozdania z tychze wydarzen.
Publikowane na tamach Przegladu Statystycznego recenzje ksigzek takze maja cha-
rakter opiniotworczy i sg elementem niezbgdnej w srodowisku dyskusji naukowe;.

Rok 2012 przyniost szereg wydarzen dotyczacych bezposrednio srodowiska sta-
tystykow i ekonometrykéw w Polsce. Pozegnalismy w nim tak znaczace i zastuzone
osobowosci, jakimi byli Prof. dr hab. Michat Kolupa czy Prof. dr hab. Kazimierz
Zajac. W roku 2012 Prof. dr hab. Krzysztof Jajuga uzyskat zaszczytny tytut doktora
honoris causa Uniwersytetu Ekonomicznego w Krakowie. Informowalismy o tym
w kolejnych numerach Przegladu.

Poczatek roku 2013 przynidst kolejng dotkliwg strate dla sSrodowiska, zwiagzang ze
$miercig wybitnego ekonomisty, statystyka i ekonometryka, Prof. dr. hab. Wiadystawa
Welfe, ktorego sylwetka zamieszczona zostata w biezagcym numerze Czasopisma.

Majac na wzgledzie fakt, ze Przeglad Statystyczny jest dla wielu os6b najwaz-
niejszym w Polsce forum wymiany mysli naukowej grona pracownikéw naukowych,
zajmujacych si¢ szeroko pojetymi metodami ilosciowymi, Komitet Redakcyjny zapra-



sza Autoréw reprezentujagcych srodowiska statystykéw i ekonometrykdéw w Polsce
i zagranica do nadsytania do publikacji artykutéw naukowych omawiajacych osia-
gniecia naukowe zgodne z profilem Czasopisma. Publikujemy zarowno w jezyku
polskim, jak i w angielskim. W roku 2013 planujemy caty jeden numer Czasopisma
wyda¢ w jezyku angielskim.

Prace zglaszane do publikacji w ,,Przegladzie Statystycznym”, spelniajace
wszystkie wymogi formalne (zob. wymogi zawarte na stronie http://www.przeglad
statystyczny.pan.pl/), nalezy przesyta¢ poczta elektroniczng na adres Sekretarza
Naukowego Redakcji Piotra Fiszedera: piotr.fiszeder@umk.pl

Redaktor Naczelna
Prof. dr hab. Magdalena Osinska
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PIOTR DUDZINSKI

WPLYW AWERSJI DO RYZYKA NA WYBOR PRAWNIKA
— INTERPRETACJA ZA POMOCA RYZYKOWNOSCI W SENSIE
ROTHSCHILDA - STIGLITZA

1. WSTEP

Osoby, ktore zagrozone sa ryzykiem utraty majatku lub jego czeg$ci maja do wyboru
szereg mozliwych dzialan prowadzacych do zwigkszenia bezpieczenstwa. Najpopu-
larniejszym z nich jest oczywiscie wykupienie polisy ubezpieczeniowej. Alternatywa
dla ubezpieczenia sg jednak indywidualne dziatania polegajace na redukcji ewentual-
nych strat, nazywane samoubezpieczeniem, w skrocie SI', oraz dzialania majace na
celu redukcje prawdopodobienstwa wystgpienia szkody, ktére nazywamy prewencja
(SP?). Aby rozréznié te pojecia, rozwazmy przyktad zakupu i instalacji sejfu na kosz-
townosci. W razie wtamania utracone beda dobra pozostajace poza sejfem, a zatem
nastepuje redukcja strat, ale prawdopodobienstwo wiamania w razie instalacji sejfu
pozostaje takie samo. Jest to wigc przyktad samoubezpieczenia. Z kolei instalacja
alarmu przeciwwlamaniowego powoduje, ze do wtaman dochodzi rzadziej, a zatem
mamy do czynienia z redukcjg prawdopodobienstwa wystapienia szkody. Jesli jednak
system alarmowy zostanie sforsowany, to szkoda nie bedzie zredukowana. Inwestycja
w system alarmowy jest wiec przykladem prewencji. Zakup gasnicy jest przyktadem
samoubezpieczenia, za$ inwestycja w alarm przeciwpozarowy to przyktad prewencji.
Istnieje wiele przyktadow samoubezpieczenia i prewencji w dziedzinie ochrony zdro-
wia. Regularne badania medyczne, zdrowe odzywianie, regularne ¢wiczenia fizyczne,
szczepionki, zazywanie witamin, itp. zwigkszaja ogolnie pojgte bezpieczenstwo
zdrowotne. Na ogdt redukujg one prawdopodobienstwo zachorowania, ale w razie
choroby, niektore z tych dziatan redukuja tez dotkliwos$¢ jej skutkow.

Pierwszymi autorami, ktorzy opisali i zaczeli w sposob systematyczny badaé
modele przedstawiajace te zjawiska byli Becker i Ehrlich (1972). Zwrdcili oni tez
uwage na réznice mi¢dzy oboma poje¢ciami. Praca Ehrlicha i Beckera przyciagneta
uwagge wielu ekonomistéw 1 od tamtego czasu powstata duza liczba prac teoretycznych
przyczyniajacych si¢ do zrozumienia natury tych zjawisk. Okazato si¢ tez, ze rdznice

I Skrét od ,,self-insurance”.
2 Skrét od ,,self-protection”.
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miedzy oboma pojegciami sg znaczace i dotycza wielu aspektow ekonomicznych.
Przyktadowo, samoubezpieczenie jest zawsze substytutem rynkowego ubezpieczenia,
za$ prewencja moze by¢ wobec niego komplementarna przy pewnych zalozeniach
(Becker, Ehrlich, 1972; Courbage, 2001). Samoochrona i prewencja inaczej reaguja
takze na zmiany awersji do ryzyka decydenta. Im bardziej jest on niech¢tny ryzyku,
tym wigcej inwestuje w samoochrong, ale poziom prewencji moze podnies¢ si¢ lub
spas¢, co wykazali Dionne i Eeckhoudt (1985). Briys i Schlesinger (1990) wyjasnili
ten paradoks dowodzac, ze prewencja generalnie nie redukuje ryzykownosci (w sensie
Rothschilda-Stiglitza) zwigzanej z bogactwem koncowym decydenta. Jullien, Salanie,
Salanie (1999) udowodnili, Ze istnieje pewien krytyczny poziom prawdopodobienstwa
poniesienia straty ponizej ktorego wzrost awersji do ryzyka powoduje wzrost inwe-
stycji w prewencje, zas powyzej tego progu efekt jest odwrotny.

Prace Chiu (2000, 2005), Eeckhoudta i Golliera (2005) oraz Dionne i Li (2010)
dowodza, ze na optymalny poziom prewencji ma wplyw takze poziom tzw. przezorno-
$ci decydenta (,,prudence’) mierzony indeksem analogicznym do indeksow awersji do
ryzyka Arrowa-Pratta, w ktorym kluczowa role odgrywa trzecia pochodna uzyteczno-
$ci. Jak przyznaja niektorzy badacze, w $wietle powyzszych wynikéw, determinanty
optymalnej prewencji nie sg na dzien dzisiejszy opisane w sposdb wyczerpujacy,
a samo zjawisko nie jest w petni zbadane teoretycznie.

Kolejnym problemem byla izolacja efektow samoubezpieczenia i prewencji.
W wielu przypadkach réznica migdzy nimi jest trudna do okreslenia, za$ czgsto zda-
rza si¢, ze aktywno$¢ danej osoby prowadzi zaréwno do zmniejszenia rozmiarow
ewentualnej szkody, jak i redukcji prawdopodobienstwa jej wystapienia, jest wiec
inwestycja zarowno w samoubezpieczenie, jak i w prewencje. Na to zjawisko zwro-
cili uwage juz Ehrlich i Becker: ,,...dobrzy prawnicy potrafiag zredukowa¢ zarowno
prawdopodobienstwo wyroku skazujacego, jak i jego wysokos¢”. Dopiero jednak Lee
(1998) formalnie zdefiniowat ,,self-insurance-cum-protection” (SICP) jako potaczenie
samoubezpieczenia i samoochrony oraz zbadat jego podstawowe wilasnosci. Istnieje
wiele przyktadow SICP, sa to np. zakup wysokiej jakos$ci hamulcéw samochodowych,
wykonywanie regularnych badan lekarskich, zakup kasku przez rowerzyste, zakup
i instalacja automatycznych spryskiwaczy przeciwpozarowych, itp.

Przytoczony wcze$niej cytat wskazuje, ze wynajecie prawnika jest takze przykta-
dem potaczenia samoubezpieczenia i prewencji. Sevi i Yafil (2005) zauwazyli jednak,
ze w pewnych systemach prawnych prawo pozwala na zwrot poniesionych kosztow
w przypadku wygranej sprawy w sadzie. Koszty pokrywa na ogot strona przegrana.
Standardowy model SP lub SICP nie uwzglednia jednak takiej sytuacji i wymaga
modyfikacji zwigzanej z ewentualng rekompensatg. Okazato si¢, ze modyfikacja ta
jest na tyle znaczaca, ze zmienia pewne podstawowe wilasnosci SP. W szczegdlnosci,
Sevi i Yafil udowodnili, ze inwestycja w ustugi prawne jest monotoniczna wzgledem
stopnia awersji do ryzyka decydenta. W $wietle cytowanych wczesniej wynikow
na temat wlasnosci SP, wynik ten oznacza, ze wprowadzenie modyfikacji modelu
polegajacej na mozliwosci rekompensaty kosztow jest istotng zmiang i ze mamy do



Wpbw awersji do ryzyka na wybor prawnika — interpretacja... 9

czynienia z jako$ciowo innym zjawiskiem. Sevi i Yafil rozwazali jednak problem
tylko w modelu prewencji, co w praktyce oznacza, ze poczynili zatozenie o tym, ze
wielko$¢ ewentualnej straty (kwoty zasadzonej) jest stala w kazdym przypadku. Jest
to o tyle zaskakujace, ze jak sami autorzy podaja, inspirowali sie w swojej pracy
wspomnianym cytatem Ehrlicha i Beckera, ktory jednoznacznie wskazuje na uzycie
modelu SICP.

W niniejszej pracy uogélnimy wspomniany wynik Sevi i Yafila na przypadek
SICP. W praktyce oznacza to, ze udowodnimy monotonicznos¢ inwestycji w ushugi
prawne wzgledem poziomu awersji do ryzyka porzucajac zatozenie o tym, ze wyso-
kos$¢ straty jest stata. W rozdziale 2 wprowadzimy model SICP i zmodyfikujemy go
o ewentualno$¢ zwrotu kosztow sadowych. Wykazemy przy tym, Ze istotng rolg dla
wyniku odgrywa geometria strat.

Rozdzial 3 jest poswigcony gtéwnemu celowi tej pracy, czyli interpretacji i wythu-
maczeniu powyzszego wyniku za pomocg pojecia ryzykownosci w sensie Rothschilda-
-Stiglitza. Udowodnimy, ze wzrost inwestycji w SICP powoduje wzrost ryzykownosci
zwigzanej z bogactwem koncowym. To przy wzroscie poziomu awersji do ryzyka
spowoduje spadek oczekiwanej uzytecznosci koncowego bogactwa. Z tego powodu
osoby bardziej niechetne ryzyku decyduja si¢ na zmniejszenie poziomu inwestycji
w zrekompensowane SICP.

2. MODEL I PODSTAWOWY WYNIK

Rozwazmy decydenta o ustalonym majatku poczatkowym w. Czg$¢ tego majatku
jest zagrozona ryzykiem straty w wyniku ewentualnego niekorzystnego wyroku
sagdowego. Decydent inwestuje kwote e wybierajac adwokata, ktory bedzie go repre-
zentowal. Poziom takiej inwestycji ma wplyw zaréwno na prawdopodobienstwo
przegranej, jak i na wysoko$¢ straty (wielko$¢ zasadzonej kwoty). Sa one wigc
funkcjami zmiennej e. Bedziemy je oznaczaé p(e) i /(e) odpowiednio. Zakladamy, ze
0<p(e) <11il(e) >0 oraz ze obie funkcje sa dwukrotnie rozniczkowalne w sposdb
ciagly. O pochodnych tych funkcji zaktada¢ bedziemy3, ze p' < 0, p” > 0,1' <0, 1" > 0.

Sevi i Yafil (2005) zauwazyli, ze w wielu systemach prawnych w razie zwycigstwa
w sadzie koszty wynajmu adwokata (oraz inne koszty sadowe) moga by¢ zrekompen-
sowane przez stron¢ przegrang. Tradycyjny model SP nie uwzglednia takiej sytuacji
1 musi by¢ zmodyfikowany poprzez dostosowanie do mozliwosci rekompensaty.
Zostalo to dokonane w pracy Sevi’ego i Yafila, jednakze warto zauwazy¢ ze uzycie
modelu SP oznacza, ze w konsekwencji zaktada si¢ iz wysoko$¢ mozliwej straty nie
zalezy od wielko$ci inwestycji w ustugi prawne. Aby pomina¢ to zatozenie uzyjemy
modelu stanowiacego potaczenie modeli SP i SI, czyli self-insurance-cum-protection

3 Nierownosci te wyrazajg czesto spotykang prawidlowos¢ polegajacg na tym, ze wzrost inwestycji
w ustugi prawne pociaga za soba spadek prawdopodobienstwa przegranej w sadzie oraz zasadzonej
ewentualnie kwoty, ale tempo tych spadkow jest coraz wolniejsze.
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(SICP) wprowadzonego do literatury przez Lee (1998). Zmodyfikujemy ten model
tak, aby uwzglednial mozliwo$¢ ewentualnej rekompensaty.

Bogactwo koncowe jest wiec zmienng losowg ktéra przyjmuje wartosci
* A=w-e—I(e) z prawdopodobienstwem p(e),
* B =w z prawdopodobienstwem 1 — p(e). (1)

Zachodzi oczywiscie nierowno$¢ A4 < B. Celem decydenta jest wybor takiej
wielkosci e ktora zapewni maksymalizacje oczekiwanej uzytecznosci koncowego
bogactwa:

Eu = p(e)u(4) + (1 - p(e))u(B),

gdzie u oznacza funkcj¢ uzytecznosci bogactwa decydenta. Zaktadaé bedziemy, ze jest
ona dwukrotnie rozniczkowalna w sposob ciagly, rosnaca i wklesta, czyli ze zachodza
nierownosci u’ > 0, u"” < 0. Wklesto$¢ uzytecznos$ci oznacza, ze decydent przejawia
awersj¢ do ryzyka. Zaktada¢ begdziemy, ze problem decydenta ma wewngtrzne roz-
wigzanie, ktére oznaczaé bedziemy e*. Spelnia ono warunek konieczny istnienia
ekstremum

0Eu

—o = P'(@[u(4) —u(B)] - (I'(e) + Dp(e)u'(4) = 0. 2)

Zaktadamy tez, ze zachodzi warunek drugiego rzedu* (wystarczajgcy dla istnienia

0%Eu
302 <0.

Zauwazmy, ze aby istniato wewnetrzne rozwigzanie problemu, musi zachodzi¢ nie-
rownos¢ I'(e”) > -1, a zatem |/'(e”)| < 1. Warunek ten oznacza, ze tempo spadku strat
W sytuacji wzrostu inwestycji w ustugi prawne nie moze by¢ zbyt duze. W przeciw-
nym przypadku uzytecznos$¢ krancowa bytaby zawsze dodatnia i problem decydenta
nie mogtby mie¢ rozwigzania wewngtrznego. Osobie pozwanej optacatoby sie ciagle
zwigksza¢ wydatki, gdyz zapewnialoby to ciagly wzrost uzyteczno$ci. Mimo Ze nie
wykluczamy takich przypadkow, to bardziej realistyczna wydaje si¢ sytuacja w ktorej
straty malejg w umiarkowanym tempie. W calej pracy zaklada¢ wigc bedziemy, ze
na kazdym poziomie inwestycji zachodzi nieréwnos¢ |/'| < 1. Jest to takze zgodne
z typowym w literaturze zatozeniem o wypuktosci funkcji straty, z ktorego wynika,
ze bezwzgledne nachylenie funkcji straty jest coraz mniejsze, co z kolei oznacza, ze
straty maleja, ale w coraz wolniejszym tempie>.

maksimum):

4 Aby zachodzit ten warunek jest potrzebne dodatkowe zalozenie, np. takie jak w pracy Jullien i in.
(1999), czyli p"p = 2(p")*.

5 W pracy Sevi’ego i Yafila nie wystepowat ten problem, gdyz autorzy zakladali ze funkcja straty
jest stata, a zatem /' = 0.
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Zajmiemy si¢ teraz problem wplywem wzrostu awersji do ryzyka na decyzje
o optymalnym poziomie inwestycji w ustugi prawne w sytuacji mozliwego zwrotu
kosztow. W tym celu rozwazymy drugiego decydenta bedacego w tej samej sytuacji,
co pierwszy, ale charakteryzujacego si¢ wicksza awersjg do ryzyka. Przypomnijmy
iz oznacza to, ze dla dowolnego ryzyka premia za ryzyko w przypadku drugiego
decydenta jest wigksza. Premia za ryzyko interpretowana jest na og6t jako kwota
pieniezna, jakg dana osoba jest gotowa odstgpi¢, aby unikng¢ ryzyka®. Zastosowanie
tej definicji jest jednak mato praktyczne, gdyz oznaczatoby sprawdzenie zachowania
w sytuacji kazdego ryzyka (zmiennej losowej). Podstawa do analizy poréwnawczej
jest w takich sytuacjach twierdzenie Pratta (1964). Mowi ono miedzy innymi, ze
by¢ bardziej niechetnym ryzyku oznacza mie¢ ,,bardziej wklesta” funkcje uzyteczno-
sci. ,,Bardziej wklesta” funkcja uzyteczno$ci powstaje przez ztozenie z inng rosnaca
i wklesta funkcja. Jak wiadomo, awersja do ryzyka jako taka jest integralnie zwigzana
z wklestoscig uzyteczno$ci. Zatem podstawowa intuicja wigzaca si¢ z wzrostem awer-
sji do ryzyka polega na wzroscie wklestosci uzytecznosci. Ta intuicja okazuje si¢ by¢
prawidtowa. Przypomnijmy formalnie twierdzenie Pratta:

Twierdzenie 1 (Pratt, 1964). Rozwazmy dwdch decydentow o uzytecznosciach
u 1 v odpowiednio oraz o tym samym bogactwie poczatkowym. Wdwczas nastepujace
warunki sg rownowazne:

a) uzyteczno$¢ v reprezentuje wicksza awersj¢ do ryzyka, niz u,

U”(x) ul!(x)

) _v’(x) - u'(x)

dla dowolnego x,

c) istnieje funkcja T taka, ze 7" > 0, 7" < 0, v(x) = T(u(x)) dla dowolnego x.

'U.”(.X')
u!(x)

Ponadto funkcje 1, (x) =-
Arrowa-Pratta.

Niech zatem v oznacza uzyteczno$¢ reprezentujaca wicksza awersje do ryzyka,
niz u. Z twierdzenia Pratta wiemy, ze v(x) = T(u(x)) dla pewnej funkcji T rosnacej
i wklgstej.

nazywa si¢ indeksem bezwzglednej awersji do ryzyka

Oczekiwana uzyteczno$¢ koncowego bogactwa ma wiec postac

Ev = p(e)T(u(A)) + (1 — 'p(e))T(u(B)).

Warunek konieczny istnienia ekstremum ma teraz postac

0Ev

= = p'(@)[T(u(d) — T(u(B))] - (' (e) + Dp(e)T' (u(A))w'(4) =0. (3)

¢ Formalnie premia za ryzyko ¥ jest definiowana jako wielko$¢ 7 spetniajgca rownanie
Eu(w + X) = u(w + EX — 7).
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Ponownie zaktadamy, ze warunek drugiego rzedu (wystarczajacy dla istnienia
ekstremum) jest spelniony i ze istnieje rozwigzanie wewngtrzne problemu, ktore
oznacza¢ bedziemy e,

Interesuje nas ustalenie relacji nierdwnosci pomiedzy e, i e*, czyli miedzy opty-
malnymi poziomami inwestycji w przypadku wzrostu awersji do ryzyka. Zachodzi
nastgpujace twierdzenia bedace uogdlnieniem wyniku pochodzacego z pracy Sevi
i Yafila (dowo6d w aneksie na koncu pracy):

Twierdzenie 2. Jesli bezwzgledne nachylenie krzywej strat jest stale mniejsze
niz 1, tzn. I' > —1, to wzrost awersji do ryzyka powoduje spadek inwestycji w ustugi
prawne, ktorych koszty moga by¢ zwrdcone w razie wygranej sprawy w sadzie.

Sevi i1 Yafil udowodnili analogiczne twierdzenie w przypadku SP, co faktycznie
oznacza wprowadzenie dodatkowego zatozenia o tym, ze funkcja straty jest stata
niezaleznie od poziomu inwestycji w ustugi prawnicze. Twierdzenie 2 méwi wigc, ze
jest to zatozenie zbedne i moze by¢ pominigte.

Po drugie, przypomnijmy, ze jesli koszty adwokata nie podlegajg ewentualnemu
zwrotowi w razie wygranej, to teza powyzszego twierdzenia przestaje by¢ prawdziwa.
Do opisu sytuacji potrzebny jest wowczas standardowy model SP lub SICP o ktérych
wiadomo, ze optymalne rozwigzanie problemu nie jest monotoniczne wzgledem awer-
sji do ryzyka. Zatem zalozenie o mozliwosci zwrotu kosztow w przypadku wygrane;j
jest kluczowe dla powyzszego twierdzenia.

3. INTERPRETACJA WYNIKU ZA POMOCA RYZYKOWNOSCI W SENSIE
ROTHSCHILDA-STIGLITZA

Przy ustalonym poziomie inwestycji w zrekompensowane SICP, uzytecznos$é
bogactwa koncowego decydenta opisanego wzorem (1), charakteryzuje si¢ okre-
slonym poziomem ryzykownos$ci w sensie Rotschilda-Stiglitza. Rozwazmy maty
wzrost inwestycji w zrekompensowane SICP od e* do e* + 6. Naszym celem jest
poréwnanie ryzykownos$ci w sensie Rothschilda-Stiglitza obu zmiennych losowych.
Przypomnijmy, ze Rothschild i Stiglitz wykazali rownowaznos$¢ szeregu warunkow
opisujgcych wzrost ryzykownos$ci zmiennej losowe;.

Twierdzenie 3 (Rothschild, Stiglitz, 1970). Niech X i Y oznaczaja zmienne
losowe oraz F' i G — dystrybuanty ich rozktadow prawdopodobienstwa. Zatézmy, ze
EX = EY. Wowczas nastepujace warunki sg rownowazne’:

a) Zmienna losowa Y ma taki sam rozklad jak zmienna X + Z, gdzie Z jest tzw.
,bialym szumem?”, tzn. E[Z|X] = 0.

7 Dla prostoty zaktadamy, ze no$niki obu gestosci sg zawarte w przedziale [a, b].
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b) f(f F(t)dt < f; G(t)dt dla dowolnego x € [a,b].
c) Dla kazdej rosnacej 1 wklestej funkcji u# zachodzi Eu(X) > Eu(Y).

Kazdy z powyzszych warunkoéw moze by¢ uznany za definicje wzrostu ryzykow-
no$ci zmiennej losowej. Jesli zachodzi ktory$ z nich (a zatem kazdy), to mowimy,
ze zmienna losowa Y jest bardziej ryzykowna, niz zmienna X. Mowi si¢ tez, ze
zmienna Y cechuje si¢ wigksza ryzykownoscia, niz zmienna X.

W opisywanej sytuacji zmiana poziomu inwestycji przez decydenta powoduje
zmiane dystrybuanty uzyteczno$ci bogactwa koficowego z F na F°. Wowczas zacho-
dzi nastgpujaca zaleznosé:

Twierdzenie 4. Jesli decydent jest niechetny ryzyku, to maly wzrost inwesty-
cji w zrekompensowane SICP powoduje, ze wzrasta ryzykowno$¢ w sensie Roth-
schilda-Stiglitza uzytecznosci bogactwa koncowego decydenta.

Dowdod. Wprowadzmy oznaczenia

ug =ug = u(w),
Uy = u(w —e* — l(e*)),
ud = u(w —(e*+8) —lle* + 5)),

p® =ple* +8).

Wielkosci u, 1 ug sa warto§ciami, jakie moze pierwotnie przyjmowac interesujaca
nas zmienna losowa przed wzrostem inwestycji, za$ ug iuf sg to wartosci przyjmo-
wane przez zmienng losowa po wzroscie inwestycji do poziomu e” + 8. Wzrost inwe-
stycji powoduje tez zmiang prawdopodobienstwa, z jakim wystapi szkoda z poziomu
p(e’) do p°.

Przypomnijmy, ze e* maksymalizuje oczekiwang uzyteczno$¢, a zatem zachodzi
warunek konieczny istnienia ekstremum (2). Oznacza on, ze krancowa oczekiwana
uzyteczno$¢ bogactwa koncowego jest réwna zeru, a zatem odpowiednio mata (jed-
nostkowa) zmiana tej wielkosci nie zmieni oczekiwanej uzyteczno$ci. To oznacza, ze

pPu + (1 —p®)uf = pus + (1 — plus. 4)

Zauwazmy, ze powyzsza rOwno$é mowi w szczegdlnosci, ze zmiana z F na F°
odbywa si¢ z zachowaniem $rednie;j.
Z zalozenia I' + 1 > 0 wynika, ze funkcja x — x + I(x) jest rosnaca. Stad wynika
nierownos¢
(e*+86)+1l(e*+6)>e* +1(eY).
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Po przeksztalceniu otrzymujemy
w—(e*+8)—le*+8) <w—e"—1l(e").
Funkcja uzytecznosci jest rosngca, a zatem mozemy napisaé
u(w —(e*+6)—l(e*+ 5)) < u(w —e" — l(e*)).
Zgodnie z wprowadzonymi oznaczeniami, zachodzi nierownosé

uf < uy.
Zatem uzytecznoS$ci pojawiajace si¢ w rownosci (3) moga by¢ uporzagdkowane naste-
pujaco:
ug<uA<ug=uB

Aby skorzysta¢ z twierdzenia Rothschilda i Stiglitza, obliczymy catki z obu dystry-
buant. Po prostych obliczeniach otrzymujemy, ze

- 0, dla x € [a,uy,),
fF(t)dt =4 (x —up, dla x € [uy,up),
a (up —ugp + (x —up), dla x = ug,
oraz
x 0, dla x € [auf),
fF‘s(t)dt =< (x —ud)pd, dla x € [udud),
@ (ug —ud)p® + (x —up), dlax > uf

Oczywiscie, zachodzi [, F(t)dt = [T FO(t)dt dla x < uf. Z kolei dla x € (u§ ,u,)

mamy f;F(t)dt =0 oraz f; Fé(t)dt > 0.

Przypomnijmy, ze u = ug. Wowczas rownosé (4) mozemy przeksztatci¢ do postaci
p®(uf —uf) = pup — wa).

Wtedy dla x > ud zachodzi réwnosé f;F(t)dt = f; Fo(t)dt.

Zauwazmy teraz, ze f;B F(t)dt = f;B FO(t)dt, za$ dlax = u, zachodzi f:“‘ F(t)dt =0

oraz f;’q FO(t)dt > 0. Obie catki sg liniowe wzgledem x, wiec na przedziale [14, uz)

zachodzi niero6wnos¢
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[FF@®dt < [TFé()dt.

Podsumowujgc, udowodnili$my, ze nierownosé

fo(t)dt sfF5(t)dt

jest spetniona przez wszystkie x e [a,b]. To oznacza, ze zmienna losowa odpowiada-
jaca dystrybuancie F' dominuje stochastycznie w sensie drugiego rzgdu nad zmienna
odpowiadajacg dystrybuancie F2. W polgczeniu z faktem, ze zmiana z F na F° odbywa
si¢ z zachowaniem $redniej, udowodniliSmy, ze zachodzi warunek b) w twierdzeniu
Rothschilda-Stiglitza. Po wzroscie inwestycji w SICP nowa zmienna losowa jest wiec
bardziej ryzykowna, co konczy dowod.

Korzystajac teraz z punktu c) tego samego twierdzenia, przyjmujac jako funkcje
rosnaca i wklesta funkcje T z twierdzenia Pratta o wzro$cie awersji do ryzyka, otrzy-
mujemy wniosek, ze decydent bardziej niechetny ryzyku preferuje mniej ryzykowna
zmienng losowa, czyli t¢ odpowiadajaca dystrybuancie F.

Podsumowujac, niewielki wzrost inwestycji w zrekompensowane SICP powoduje
u osoby bardziej niechetnej ryzyku spadek oczekiwanej uzytecznosci koncowego
bogactwa. Odwracajac cate rozumowanie, spadek inwestycji spowoduje wzrost ocze-
kiwanej uzyteczno$ci a zatem taka osoba zainwestuje mniej niz e”.

4. KONKLUZJA

Optymalny poziom prewencji (SP) nie jest na ogdét monotoniczny wzgledem
awersji do ryzyka decydenta. Jest to spowodowane tym, ze wzrost inwestycji w SP
nie przeklada si¢ jednoznacznie na spadek ryzykowno$ci zmiennej losowej zwigzanej
z problemem. W konsekwencji, ktopotliwe jest ustalenie kierunku efektu dochodo-
wego, ktory czesto wigze si¢ z typem awersji do ryzyka decydenta. Okazuje si¢ jednak,
ze jesli istnieje mozliwos¢ rekompensaty kosztéw (tak jak w przypadku wygranego
procesu sadowego) to inwestycja w prewencje jest monotoniczna wzgledem poziomu
awersji do ryzyka. W niniejszej pracy uogélniliSmy te zalezno§¢ na model SICP, co
w praktyce oznacza, ze zatozenie o stalym poziomie strat jest nieistotne dla praw-
dziwosci tezy. Kluczowe jest zalozenie o mozliwosci zwrotu kosztow oraz ksztalt
funkcji straty.

Gloéwnym celem pracy bylo jednak spojrzenie na problem pod innym katem. Udo-
wodniliSmy, ze wzrost inwestycji w zrekompensowane SICP, a zatem przyktadowo
wynajecie drozszego i bardziej efektywnego prawnika, powoduje wzrost ryzykowno-
sci w sensie Rothschilda-Stiglitza uzytecznosci bogactwa koncowego decydenta. To
wyjasnia w nowy sposob zwigzek miedzy poziomem awersji do ryzyka decydenta
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a jego inwestycja w prewencj¢ 1 thtumaczy pozornie paradoksalng teze twierdzenia 2.
Osoby o zwigkszonym poziomie awersji do ryzyka preferuja mniej ryzykowne przed-
siewzigcia, wigc redukuja poziom prewencji.

Istnieje kilka mozliwych dalszych kierunkow rozwoju tej teorii. Jednym z nich
na pewno jest zbadanie kierunku efektu dochodowego na wybdr prawnika. Innym
byloby rozwazenie przypadku wielu stanéw $wiata, gdyz istniejgca do tej pory ana-
liza teoretyczna ogranicza si¢ tylko do dwoch stanéw. Wymaga to jednak powaznego
uogodlnienia modelu, za$ niektore wyniki mogg si¢ okaza¢ jakosciowo odmienne od
dotychczasowych, jak to pokazal Lee (2005) w pracy na temat efektu dochodowego
w przypadku samoubezpieczenia (SI).
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ANEKS

Twierdzenie. Zalozmy, ze dane sg punkty 4,8 € R takie, ze 4 < B. Wowczas dla
kazdej funkcji uzytecznosci u reprezentujacej awersje do ryzyka istnieje uzytecznos$c
v taka, ze
1) v(4)=A1iv(B)=B8B,

2) v reprezentuje te same preferencje wobec ryzyka, co u,
3) v(4)> 1 oraz v'(B) < 1.

Dowod. Latwo zauwazy¢, ze funkcja

B —

A
v(x) = mu(X) +A -

B—-A
u®) —ud) "
spetnia rownosci v(4) = 4 1 v(B) = B. Ponadto funkcja v jest dodatnig afiniczng trans-
formacja uzytecznosci u, wigc z twierdzenia von Neumanna-Morgensterna reprezen-
tuje te same preferencje wobec ryzyka, co u.

Aby udowodni¢ trzeciag wlasno$¢, zauwazmy, ze z twierdzenia Lagrange’a o war-
tosci $redniej istnieje & e (4,B) takie, ze

_v(B)-v() B-A

VO == =31~ L

Skoro funkcja v jest wklesta, to V' jest malejaca, a poniewaz 4 < &, to zachodzi

V() > v'(S),

a zatem
Vi(4) > 1.

Nieréwnos¢ v'(B) < 1 dowodzimy analogicznie.

Dowdd twierdzenia 2: Problemy obu decydentow sg wkleste, wiec zbadamy znak
. . OEv , . . .
wyrazenia ——~ pochodzacego z (3) do ktérego wstawimy rozwigzanie problemu (2),
. % . 0Ev . . . . . , oy
czyli e”. Skoro Ev jest wkleste, to —, Jest malejace 1 przyjmuje warto$¢ zerowa
w punkcie e,. Zatem
0Ev

— < 0 wtedy i tylko wtedy, gdy e, < e”.

de lg=¢*

OEv

o obliczonego w punkcie e*, czyli rozwigzaniu

Udowodnimy, ze znak wyrazenia
réwnania (2), jest ujemny.
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Korzystajac z poprzedniego twierdzenia mozemy zalozy¢ bez zmniejszenia ogdlno-
$ci, ze zachodzg rownosci T(u(A)) = u(4) i T(u(B)) = u(B). Z rébwnania (2) otrzymu-
jemy, ze

1wy _ (W(eN)+1)pleu(4)
p'(e”) = u(A)-u(B) )

o . . 4 OEv . .
Po podstawieniu tej wielko$ci do a—: i po prostych przeksztalceniach otrzymamy

0Ev

el .= (U'(e”) + Dp(eHu'(AD[1 - T'(u(Ad)].

Pierwsze trzy czynniki sg dodatnie, za$ ostatni jest ujemny (z powyzszego twierdze-
nia), wigc zachodzi nierd6wnos¢

ad
9By <0.

de lg=e*

Stad wnioskujemy, ze e, < e, co bylo naszym celem.

WPLYW AWERSJI DO RYZYKA NA WYBOR PRAWNIKA — INTERPRETACJA ZA POMOCA
RYZYKOWNOSCI W SENSIE ROTHSCHILDA — STIGLITZA

Streszczenie

W niniejszej pracy zajmujemy si¢ problemem wyboru prawnika poprzez zastosowanie modelu
stanowiacego polaczenie samoubezpieczenia i prewencji (SICP) w sytuacji mozliwosci zwrotu kosztow
w razie wygranej sprawy w sadzie. Jako pierwsi zagadnienie badali Sevi i Yafil (2005) jednak tylko
w kontekscie prewencji, co oznacza wprowadzenie dodatkowego zalozenia, ze wielko$¢ poniesione;j straty
jest stata niezaleznie od poniesionych kosztow. W tej pracy uogdlniamy wynik Sevi i Yafila dowodzac, ze
zalozenie o statych stratach jest nieistotne. Wykazujemy ze wzrost awersji do ryzyka powoduje spadek
inwestycji w ustugi prawne, ktorych koszty moga by¢ zwrocone w razie wygranej sprawy w sadzie, co
jak wiadomo, nie jest prawda w standardowych modelach prewencji i SICP. Ponadto interpretujemy ten
wynik za pomoca pojecia ryzykownosci w sensie Rothschilda-Stiglitza. Dowodzimy, ze wzrost inwesty-
cji w SICP powoduje wzrost ryzykowno$ci zwigzanej z bogactwem koncowym. W konsekwencji osoby
bardziej niechetne ryzyku decyduja si¢ na zmniejszenie poziomu inwestycji w zrekompensowane SICP.

Stowa kluczowe: prewencja, awersja do ryzyka, ryzykownos¢ w sensie Rothschilda-Stiglitza
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EFFECT OF INCREASE IN RISK-AVERSION ON THE CHOICE OF A LAWYER
— INTERPRETATION IN THE CONTEXT OF ROTHSCHILD-STIGLITZ RISKINESS

Abstract

We consider decision about the choice of a lawyer as a particular case of self-insurance-cum-
protection when the lawyer’s cost is repaid in case of victory. The problem was introduced by Sevi
and Yafil (2005) in the context of self-protection, which requires assumption that the size of loss does
not depend on effort (level of the expenditure on lawyer). In this paper we drop that assumption and
our model includes possibility that both loss and probability of incurring a loss depend on effort. We
prove that unlike the standard cases of SP and SICP, the level of effort is monotone in risk aversion.
We interpret and explain the result in terms of mean-preserving spread and increasing riskiness in the
sense of Rothschild-Stiglitz. We prove that increase in SICP with indemnity leads to increased riskiness
of the utility of final wealth. As a consequence, the more risk-averse individual is, the less she invests
in legal expenses.

Keywords: self-protection, self-insurance-cum-protection, riskiness, risk-aversion
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STRUKTURA TERMINOWA STOP PROCENTOWYCH W POLSCE
— ESTYMACIJA I IDENTYFIKACJA KSZTALTUJACYCH JA CZYNNIKOW

1. WSTEP

Efektywne zarzadzanie portfelami dtuznych papieréw wartosciowych, pozwala-
jace na osigganie zatozonej przez inwestora rentownos$ci przy akceptowalnym pozio-
mie ryzyka, wymaga znajomosci struktury terminowej stop procentowych opisujacej
zalezno$¢ stop procentowych od terminu do wykupu. Umozliwia ona prawidlowa
wycen¢ instrumentoéw dtuznych, a co za tym idzie, wskazanie instrumentéw przesza-
cowanych i niedoszacowanych.

Narodowy Bank Polski na potrzeby prowadzonej polityki pieni¢znej przeprowadza
estymacje struktury terminowej stop procentowych odzwierciedlajacej oczekiwania
inflacyjne. W odrdznieniu od niektorych bankéw centralnych, nie publikuje on jednak
swoich oszacowan, mimo tego ze ich znajomosciag moze by¢ zainteresowanych wiele
innych podmiotéw rynku finansowego (banki komercyjne, fundusze inwestycyjne,
towarzystwa ubezpieczeniowe itd.). W rezultacie podmioty te zmuszone sg do prowa-
dzenia witasnych estymacji struktury terminowej stop procentowych.

Zagadnienia struktury terminowej oraz jej estymacji sg szeroko opisywane w lite-
raturze zagranicznej, jednakze polskie opracowania sg tutaj stosunkowo nieliczne.

Celem niniejszego artykulu jest oszacowanie struktury terminowej stop procen-
towych w Polsce oraz zidentyfikowanie jej determinantow, co jest niezbedne w sku-
tecznym zarzadzaniu ryzykiem stop procentowych.

2. STRUKTURA TERMINOWA STOP PROCENTOWYCH

Zrdznicowane czasy trwania inwestycji implikujg rézne poziomy stop procen-
towych zobrazowane okreslong strukturg terminowg stop procentowych (ang. term
structure of interest rates). W zaleznosci od rodzaju stopy, dla ktérej okreslana jest
struktura terminowa, wyroznia si¢ rozne jej rodzaje. Podstawowym rodzajem struktury
stop procentowych jest, wyznaczana na podstawie stép zerokuponowych, struktura
terminowa stop spot. Innym rodzajem struktury stop procentowych jest, otrzymywana
na podstawie stop forward', struktura stop forward. 7 tej racji, ze stopy forward

1" Szerzej o rodzajach struktury terminowej pisze m.in. Jajuga (2005).
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otrzymywane sg na podstawie stop spot, staje si¢ mozliwe okreslenie struktury stop
forward na podstawie struktury stop spot.

2.1. KSZTALTY KRZYWEJ DOCHODOWOSCI

Graficzng reprezentacja struktury terminowej jest krzywa dochodowosci. W zalez-
nosci od danej sytuacji gospodarczej moze ona przyjmowac rézne ksztatty. Najcze-
$ciej spotykanymi ksztattami sg: normalny, odwrocony, zgarbiony i ptaski. Niekiedy
wyréznia si¢ rowniez ksztalt stromy (por. Nawalkha, Soto, Beliaeva, 2005; Swigton,
2002; Jajuga, Jajuga, 2007; Fabozzi, Modigliani, Ferri, 1998). Typowe ksztatty krzy-
wej dochodowosci przedstawia rysunek 1.

Stopa procentowa

Termin wykupu

Normalny e e==eStromy seecsce. Odwrécony = = Zgarbiony Ptaski

Rysunek 1. Podstawowe ksztatty krzywej dochodowosci

Zrodio: opracowanie wlasne.

Najczesciej spotykanym ksztattem krzywej dochodowosci jest ksztatt normalny
(ang. normal yield curve). Charakteryzuje si¢ on rosngcymi stopami procentowymi
wraz z wydtuzeniem terminu wykupu. Ksztalt taki jest wskaznikiem, ze gospodarka
rozwija si¢ prawidtowo (por. Nawalkha, Soto, Beliaeva, 2005).

Odwrocony ksztatt krzywej dochodowosci (ang. inverted yield curve) wystgpuje
najczescie] w fazie rozkwitu, a wigc wtedy, gdy stopy procentowe utrzymujg si¢ na
znacznym poziomie. Po fazie tej moze nastgpi¢ recesja, a zatem stopy procentowe
o dluzszym okresie do wykupu sa nizsze od stop krotkookresowych (Nawalkha, Soto,
Beliaeva, 2005).

Zgarbiony ksztalt krzywej dochodowosci (ang. humped yield curve) wystepuje,
gdy spodziewana jest krotkotrwala poprawa sytuacji gospodarczej, a po niej kolejna
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recesja. W sytuacji odwrotnej krzywa dochodowosci przyjmuje odwrdcony ksztalt
ukowaty (ang. inverted humped yield curve) (por. Nawalkha, Soto, Beliaeva, 2005;
Dziwok, 2008).

W przypadku, gdy stopa procentowa nie zalezy od terminu do wykupu (jest stata)
krzywa dochodowosci jest plaska (ang. flat yield curve). Jest to najprostsza w analizie
struktura terminowa. Swicton (2002) zwraca jednak uwage na fakt, ze idealny ksztatt
plaski jest ksztattem czysto teoretycznym, gdyz nie zaobserwowano jego wystepowa-
nia w praktyce.

Ksztatt stromy krzywej dochodowosci (ang. steep yield curve), traktowany czasem
jako odmiana ksztaltu normalnego, wystepuje najczesciej w gospodarkach bedacych
w fazie wychodzenia z kryzysu, kiedy to spodziewana jest poprawa sytuacji gospo-
darczej, a co za tym idzie, stopy procentowe o dtuzszym terminie do wykupu staja
si¢ dostrzegalnie wyzsze od stop krotkookresowych.

2.2. MODELOWANIE KRZYWEJ DOCHODOWOSCI

Jak wczeséniej zasygnalizowano, na podstawie stop spot mozna wyznaczy¢ inne
rodzaje stop procentowych. Stad tez zaleca si¢, aby okresla¢ strukture terminowsa wia-
$nie na podstawie stop spot (Fabozzi, 2000). Stopy te mozna wyznaczy¢ na podstawie
cen 1 parametréw obligacji zerokuponowych, jednak z powodu zazwyczaj niewielkiej
liczby tych obligacji na rynku nie jest mozliwe zbudowanie na ich podstawie ciaglej
struktury terminowej stop procentowych. Sprawia to, iz zachodzi koniecznos¢ jej
estymacji na podstawie powszechnie wystepujacych odsetkowych dtuznych papierow
warto$ciowych.

Modele struktury terminowej mozna podzieli¢ na dwie klasy, a mianowicie:
modele aproksymacji krzywej dochodowosci oraz modele dynamiki stop procento-
wych. Modele aproksymacji krzywej dochodowosci maja na celu wyjasnianie obecnej
struktury terminowej stop procentowych. Do najpopularniejszych modeli tej klasy
nalezg modele regresyjne, krzywych sklejanych (por. McCulloch, 1971; McCulloch,
1975) oraz modele oszczgdne takie jak model Nelsona-Siegla (1987) czy tez model
Svenssona (1994). Natomiast modele dynamiki stop procentowych majg na celu wyja-
$nienie zmian struktury terminowej stop procentowych. Do tej klasy modeli zalicza
si¢ miedzy innymi modele klasy ARIMA-GARCH, modele drzew dwumianowych
oraz modele stochastycznych rownan rézniczkowych?.

2.3. METODA KRZYWYCH SKLEJANYCH TRZECIEGO STOPNIA

W ramach przeprowadzonego badania dokonano estymacji struktury terminowe;j
korzystajac z metody krzywych sklejanych trzeciego stopnia. Wyboér tej metody

2 Szerzej o modelach tej klasy pisze Jajuga (2005).
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podyktowany byt checig uzyskania mozliwie dobrego dopasowania krzywej do danych
empirycznych, ktore umozliwitoby przeprowadzenie analizy gléwnych sktadowych
struktury terminowe;.

Przed oméwieniem metody krzywych sklejanych niezbedne jest zaprezentowanie
sposobu wyceny obligacji. Warto$¢ obligacji okreslana jest jako suma zdyskontowa-
nych przeptywow pienigznych przystugujacych posiadaczowi obligacji do terminu
jej wykupu. Przeptywy pienigzne zwigzane s3 z otrzymywaniem kuponéw, a ostatni
z przeptywow zawiera ponadto wartos¢ nominalng obligacji. Zalezno$¢ te, przy
zatozeniu kapitalizacji ciaglej, przedstawia ponizszy wzor (por. Jajuga, Jajuga, 2007;
Nawalkha, Soto, Beliaeva, 2005):

n
P = CRe®r, (1)
t=1

gdzie:
P — wartos$¢ obligacji,
CF, — przeptyw pieniezny w chwili ¢,
n — liczba przeptywow pienigznych otrzymywanych przez posiadacza obligacji,
W(t) — ciaggla stopa procentowa.
Poniewaz obligacje notowane sg na rynku, to znana jest ich warto$¢ rynkowa. Ponadto,
dla obligacji o statym oprocentowaniu znane sg przeptywy pieni¢zne przystugujace
jej posiadaczowi. Na podstawie tych danych wyznaczane sa stopy procentowe y(f).
Wyrazenie e >®! ze wzoru (1) okre$lane jest mianem funkcji dyskontowej d(?):

d(t) = e, (2)

Aby zaprezentowac ideg metody krzywych sklejanych rozwazmy zbior K obligacji
o terminach do wykupu wynoszacych odpowiednio ¢,%,, ..., # lat. Na rynku wyst¢puje
zdecydowanie wigcej obligacji o krotkich terminach zapadalno$ci niz o dtugich. W tej
sytuacji, aby uzyskac jak najlepsze dopasowanie krzywej dochodowos$ci do danych
rynkowych, warto jest podzieli¢ przedziat czasowy, dla ktérego szacuje si¢ strukture
terminowa, w taki sposob, aby liczba obligacji w kazdym z podprzedziatow byta do
siebie zblizona. Powstajace miejsca podziatu nazywane sg punktami we¢ztowymi.

W celu uzyskania jak najlepszego dopasowania krzywej dochodowosci do rze-
czywistych danych, funkcja dyskontowa opisywana jest jako kombinacja liniowa
s ciagtych i rézniczkowalnych funkcji g;(¢) (por. Nawalkha, Soto, Beliaeva, 2005).
Aby ja otrzymac przedzial czasowy dzieli si¢ na s — 2 przedziaty rozdzielone s — 1
punktami weztowymi T4, 75,...,T;_;, gdzie T; =01 T,_; = ;. Funkcja dyskontowa
dana jest zatem wzorem:

A =1+ ) agi(®). 3
i=1
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Poniewaz czynnik dyskontowy dla chwili 0 wynosi 1, funkcje g;(f) musza spel-
nia¢ warunek:

g(=0 (@(=1,2,...,9). 4

Zaroéwno postac funkcji g;(¢), jak i warto$¢ s maja kluczowe znaczenie dla jakos$ci
oszacowania funkcji dyskontowe;.

W modelu krzywych sklejanych trzeciego stopnia McCulloch (1975) przyjat
nastepujaca posta¢ rodziny funkcji g;(¢), g2(?), ..., g&(?):

Jezelii <s:
0 t<Ti_q,
(t—Ti-1)?
6(T'——lT'1) Ti_1 <t<T;

l -
(t) =
GO =V -1 B-TiE-T)  (=T)*  (t-T)° )
+ - T; <t <Tiyq,
6 2 2 6(Tiv1 —To)
2T q —T; — T;_ t—T;

(Tiy1 — Ti-1) ( a 6l e > l+1) t = Titq.

Jezelii=s, to

g =t

Zastosowanie powyzszej rodziny funkcji zapewnia ciggtos¢ i gltadkos$¢ krzywej nie
tylko w poszczegdlnych przedziatach, ale rowniez w punktach weztowych. Jest to
zagwarantowane tym, ze funkcje zdefiniowane na sasiednich przedziatach (7;_;, T))
oraz (T, T;+;) maja rowne wartosci, a takze rowne pierwsze i drugie pochodne
w punkcie 7.

Na podstawie rownan (1)-(3) otrzymujemy:

P(tm) —iCF}' = iaiicﬂ'gi(tj) (6)
=1

i=1  j=1

Estymacja funkcji dyskontowej (6) sprowadza si¢ do oszacowania nieznanych para-
metrow a,, ay, .. ., 0, dazac do minimalizacji sumy kwadratow odchylen danych mode-
lowych od danych empirycznych. Nastepnie strukturg terminowg stop spot wyznacza
si¢ w oparciu o odpowiednio przeksztalcone roéwnanie (2).

Na jako$¢ dopasowania wplywa rowniez liczba zastosowanych przedziatow.
MCulloch (1975) proponuje, aby liczba segmentow (s) byta rdwna liczbie catkowitej
najblizszej pierwiastkowi z liczby obserwacji. Ponadto, sugeruje, ze liczba instrumen-
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tow wykorzystywanych w poszczegélnych przedziatach powinna by¢ jak najbardziej
do sobie zblizona. W ten sposdb mozliwe jest lepsze dopasowanie struktury termino-
wej na krotkim odcinku krzywej, a wigc na obszarze z wyzsza koncentracjg danych.

McCulloch (1975) zaleca nastepujacy sposéb wyznaczania punktow weztowych:

0 i=1,
Ti:{th+9(th+1_th) 2siss-—2 (7)
tx i=s-1,

gdzie / jest wyznaczone jako:

(i—-DK
h = [ﬁ ) (8)
natomiast parametr 6 obliczany jest ze wzoru:
(i—-DK
O0=—F— I ©

Tak dobrana liczba segmentéw i przypadajacych na nie danych sprawia, ze zarowno
liczba s, jak rowniez stosunek K /s rosng wraz ze wzrostem liczby obligacji. Zapewnia
to tym wigksza doktadno$¢ modelu, im wicksza liczbg danych dysponujemy.

3. METODA GLOWNYCH SKEADOWYCH

W zarzadzaniu ryzykiem stopy procentowej coraz wigksza popularno$¢ zdobywa
analiza gtownych sktadowych? przedstawiona przez Hotellinga (1933). Polega ona
na ortogonalnym przeksztatceniu zbioru obserwacji wielowymiarowych na zbidr
nieskorelowanych zmiennych, nazywanych gtéwnymi sktadowymi i bedacych kom-
binacjami liniowymi wyjsciowych obserwacji. Jezeli obserwowane zmienne sg silnie
skorelowane, wowczas zbior p zmiennych mozna przeksztatci¢ na wyraznie mniejszy
zbior k gtownych sktadowych, ktory zawiera znaczaca wickszos¢ informacji niesionej
przez zbior poczatkowych zmiennych.

Zatozmy, ze X = [X|, X5, ...,XP]T jest wektorem skorelowanych zmiennych obser-
wowalnych o zerowej $redniej, a wigc E[X] = 0. Wykorzystujac metode gtownych skta-
dowych mozna wyznaczy¢ wektor nieskorelowanych zmiennych ¥ = [V}, Y5, ..., V,]”
bedacy liniowa transformacja wektora X opisang rownaniem (por. Ostasiewicz, 1999)

Y =ATX, (10)

3 Rosnace zainteresowanie analizg glownych sktadowych potwierdzaja m.in. prace: Barber, Cooper
(1996), Bliss (1997), Falkenstein, Hanweck (1997), Singh (1997), Wadhwa (1999), Golub, Tilman
(2000).
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gdzie A jest macierza przeksztalcenia ortogonalnego, a wigec spetniajaca warunek
nastepujacej postaci:

ATA=1T. (11)

Przeksztalcenia dokonuje si¢ tak, aby suma wariancji wszystkich gtéwnych sktado-
wych byla rowna catkowitej wariancji wszystkich poczatkowych zmiennych oraz
aby wariancje kolejnych sktadowych byly coraz mniejsze. Zmienne Y; musza zatem
spetnia¢ nastepujace warunki:

var(Yy) > var(Y;) > -+ > var(Y) (12)
oraz
p p
Z var(Y,) = Z var(X,). (13)
i=1 i=1

Aby znalez¢ macierz A, w pierwszym kroku wyznacza si¢ taki wektor
[ai1, a1z, -..,a1,], bedacy wierszem macierzy A, ktory maksymalizuje wariancje
pierwszej sktadowej Y. Nastgpnie wyznacza si¢ wektor [ayy,az), ...,a,], W taki
sposob, by wariancja Y, byta maksymalna przy spelnionym warunku, ze Y, i ¥, sa
nieskorelowane. Pozostate wektory wierszowe macierzy wyznacza si¢ w analogiczny
Sposob.

Oznaczmy przez a; i-ta kolumne poszukiwanej macierzy 4. Wowczas i-tym wier-
szem macierzy A7 bedzie al. Zatem rownanie (10) mozna przedstawi¢ nastgpujaco:

Yy=alX (i=1,..,p). (14)

Korzystajac z wlasno$ci wariancji, wariancje wyrazenia al X mozna wyznaczy¢
jako:
P

P
var(alX) = var Z a;iX; | = Z agjagcov(Xy, X;) = ajCa;,  (15)

P
j=1 j=1k=1
gdzie C jest macierza wariancji-kowariancji zmiennych X;.
Wariancj¢ zmiennej Y; oznaczmy przez A, Korzystajac z rownan (14) oraz (15)
otrzymujemy:
var(Y;) = A; = al Ca,. (16)

Zaktada sie, ze glowne skladowe maja by¢ nieskorelowane, zatem:

cov(Y,Y;)=alCa;j=0 dlai+j. (17)
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Oznaczmy przez A macierz wariancji-kowariancji zmiennych Y;. Z rownan (16)
i (17) wynika, Ze ma ona nastgpujaca postac:

A =ATCA (18)

oraz ze jest macierzg diagonalng o elementach na gltdwnej przekatnej 4;,...,4,.
Macierz symetryczna dodatnio okreslona ma wszystkie warto§ci wlasne dodatnie,
wigc var(Y))>0dlai=1,...,p.

Poniewaz macierz A jest macierza diagonalng, to elementy 4,,...,4, s3 jednocze-
$nie jej warto$ciami wlasnymi. Rownanie (18) mozna utozsamiac z przeksztatlceniem
sprowadzajacym macierz C do postaci diagonalnej, a wowczas elementy 4;,...,4, sa
rowniez warto$ciami wlasnymi macierzy C.

Elementy diagonalne macierzy A mozna uporzadkowac malejaco, a wigc

Al > /12 > .- > Ap (19)

Poniewaz prawdziwe jest twierdzenie moéwigce, ze jezeli wektory wlasne macierzy
symetrycznej odpowiadajace r6znym wartosciom wilasnym sg ortogonalne, to wek-
tory wlasne macierzy C odpowiadajace réznym warto$ciom wilasnym sg ortogonalne.
Poszukiwang ortogonalng macierz 4 tworzg unormowane wektory wiasne odpowia-
dajace kolejnym malejgcym warto§ciom wiasnym.

Niech U; oznacza wektor wlasny odpowiadajacy wartosci wilasnej 4, Wektory a;
oblicza si¢ wowczas w nastgpujacy sposob:

1
a,-=Ui— dlal=1,p (20)

N

Unormowane wektory wlasne, a;, s3 nazywane tadunkami czynnikdw, a interpretuje
si¢ je jako wspotczynniki korelacji pomiedzy zmiennymi a czynnikami. Poniewaz
var(Y;) = A;, wiec udzial wariancji i-tej gtownej sktadowej w calkowitej wariancji
zmiennych obserwowalnych wynosi:

Ai

- 21
7 1)

W ogolnosci mozna wyznaczy¢ p glownych sktadowych. Nalezy jednak pamig-
ta¢, ze celem analizy gtéwnych sktadowych jest redukcja liczby zmiennych. Z tego
wzgledu wyznacza si¢ jedynie kilka sktadowych, ktorych udziat w wyjasnianiu
zmienno$ci zmiennych obserwowalnych jest najwickszy. Wybér liczby sktadowych
uzalezniony jest od celu, w ktérym dokonuje si¢ analizy.

Powyzsze rozwazania sg oparte na wykorzystaniu macierzy kowariancji C. Czgsto
jednak zdarza si¢, ze obserwowalne zmienne wyrazone sg w roznych jednostkach lub
ich wariancje zdecydowanie si¢ od siebie r6znig. Zastosowanie w takim przypadku
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macierzy kowariancji skutkuje tym, ze zmienne o wysokich wariancjach uzyskuja
wyzsze warto$ci w macierzy 4, a zmienne o niskich wariancjach — niewielkie war-
tosci. Aby wyeliminowac¢ ta niedogodno$¢, zamiast macierza C, mozna postuzy¢ si¢
macierzg korelacji R, bedaca zarazem macierza kowariancji zestandaryzowanych
zmiennych.

Metoda gtownych sktadowych wykorzystywana jest migdzy innymi w zarzadza-
niu ryzykiem stopy procentowej. Aby wyjasni¢ zmienno$¢ zmian stop procentowych
czgsto przyjmuje si¢ (por. Soto, 2004), ze wystarczaja trzy gldéwne sktadowe (zwig-
zane z wysokos$cig, nachyleniem i krzywizng krzywej dochodowosci). Nastepnie
wrazliwo$¢ wartos$ci portfela inwestycyjnego na czynniki ryzyka mierzona jest przez
wskazniki trwatosci i wypuktosci gtéwnych sktadowych. Inng zaleta metody gltow-
nych sktadowych, poza redukcja liczby zmiennych, jest uzyskiwanie ortogonalnych
czynnikow ryzyka. Ulatwia to zdecydowanie zarzadzanie ryzykiem stopy procento-
wej, bowiem kazdy z czynnikéw moze by¢ analizowany niezaleznie od pozostalych
(Nawalkha, Soto, Beliaeva, 2005). Zalézmy, ze kazdy ruch struktury terminowe;j
stop procentowych (ang. term structure of interest rates shift — TSIR shift) moze by¢
opisany m-wymiarowym wektorem zmian stop spot (por. Nawalkha, Soto, Beliaeva,
2005; Trzpiot, 2010):

TSIR shift = (Ay(t,), Ay(ty),..., Ay(tm)). (22)

Metoda gléwnych sktadowych umozliwia analize ruchéw struktury terminowej za
pomoca gtownych sktadowych. Wektor z rownania (22) przyjmuje wowczas postac:

TSIR shift = (c1,Cz,...,Cm), (23)

gdzie ¢y, ¢, ...,c, 0znaczaja kolejne gldwne sktadowe, ktére sa kombinacjami linio-
wymi stop spot. Zatem otrzymujemy zalezno$¢ postaci:

m

G =) wyhy(t) =1,..,m), (24)

i=1

gdzie u; sg wspotczynnikami glownej sktadowej. Macierz wspotczynnikow u;; jest
ortogonalna, wiec zeby wyznaczy¢ zmiany stop procentowych rownanie (24) mozna
przeksztatci¢ do postaci:

m

Ay(ti) = Z uijcj (l = 1, ,m) (25)

j=1

Zmnigjszenia wymiaru przestrzeni zmiennych dokonuje si¢ poprzez pominigcie
tych gtownych sktadowych, ktére w najmniejszym stopniu wyjasniajg zmiany stop
procentowych (tzn. majg najnizsze warto$ci wilasne). Liczb¢ zmiennych redukuje
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si¢ przede wszystkim z dwoch powodoéw, a mianowicie w celu dazenia do prostoty
i oszczednosci modelu oraz minimalizacji szumow w danych.

Wyrazenie zmian stop spot jako kombinacji liniowej k (k < m) poczatkowych
sktadowych umozliwia uzyskanie, poprzez pomiar wrazliwosci portfela jedynie na te
sktadniki, profilu ryzyka stopy procentowej, na jakie narazony jest portfel.

Aby uniezalezni¢ ruchy struktury terminowej od wariancji poszczegolnych gtow-
nych sktadowych, model modyfikuje si¢ tak, aby kazdy czynnik miat jednostkowa
wariancje¢. Cel ten osigga si¢ poprzez zastosowanie przeksztalcenia postaci:

k
C.
Ay(t) = ) (u; (M) —=+¢ (i=1,..,m), (26)
Z W =

gdzie ¢; — zmienna losowa.

Jak juz zaznaczono, w praktyce, do analizy gtownych sktadowych struktury ter-
minowej wykorzystywane sg trzy pierwsze sktadowe. Kazda z tych sktadowych ma
swojg interpretacje®.

Pierwsza glowna sktadowa zwigzana jest z przesuni¢ciami rownoleglymi krzywej
dochodowosci. Z tego wzgledu jest ona czgsto nazywana czynnikiem wysokosci lub
poziomu (ang. height/level factor). Przesunigcie to wystepuje gdy wszystkie stopy
procentowe zmieniajg si¢ o statg wartos¢.

Druga glowna sktadowa wyjasnia natomiast zmiany nachylenia krzywej dochodo-
wosci, dlatego tez nazywana jest czynnikiem nachylenia (ang. slope factor). Poziom
nachylenia jest zazwyczaj wyrazony spreadem pomigdzy rentowno$cig instrumentow
kroétko- 1 dlugoterminowych.

Trzecia gtowna sktadowa, nazywana jest czynnikiem krzywizny (ang. curvature
factor) poniewaz jest ona zwigzana ze zmianami krzywizny krzywej dochodowosci.
Przyczyna tych zmian jest przesunigcie motyla (ang. butterfly shift) polegajace na
przesunigciu stop krétko- i dlugoterminowych zdecydowanie powyzej lub ponizej
poziomu stop $rednioterminowych.

Wykorzystujac jedynie trzy, opisane powyzej, gtowne sktadowe, rownanie (26)
mozna zapisaé w uproszczonej postaci, danej nastepujaco:

Ay(ti) ~ lihch + liSCS + liCCC' (27)

gdzie czynniki wyrazone sg jako:

1 C2 C3
h=—, Cg = —— c, = (28)

4 Interpretacje gtownych sktadowych przedstawiajg Nawalkha, Soto, Beliaeva (2005), Trzpiot
(2010).
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a fadunki czynnikéw zdefiniowane sg w nastgpujgcy sposob:

lin = uli\//‘l_l' lis = u2i\//1_' lic = u3i\//1_3- (29)

Poszczegolne sktadowe wyznacza si¢ zgodnie z procedurg analizy glownych sktado-
wych.

4. ANALIZA EMPIRYCZNA

Do przeprowadzenia estymacji krzywej dochodowosci zostaly wykorzystane
ceny i parametry polskich obligacji skarbowych. Wybor ten podyktowany byt przede
wszystkim mozliwos$cig traktowania obligacji Skarbu Panstwa jako instrumentoéw
pozbawionych ryzyka niewyptacalno$ci emitenta, w zwiazku z czym ro6znice w cenach
zwigzane sg wylacznie ze zréznicowaniem stop procentowych. Instrumenty te noto-
wane sg na Gieldzie Papier6w Warto§ciowych w Warszawie, dzigki czemu dostepna
jest ich wycena rynkowa.

Ze wzgledu na konieczno$¢ wyznaczenia wszystkich przysztych przeptywow
pienigznych przyslugujacych posiadaczowi obligacji, wybrane zostaly wylacznie
instrumenty o oprocentowaniu statym i zerokuponowe.

Krzywa dochodowosci szacowana byta na podstawie kurséw zamkniecia obligacji
w okresie od 1 lipca 2009 r. do 2 pazdziernika 2009 r. Aby struktura terminowa
w catym przedziale estymowana byla na podstawie tych samych danych, do badania
wybrano obligacje wyemitowane przed 1.07.2009 r. i o terminie wykupu p6zniejszym
niz 2.10.2009 r. W celu minimalizacji ewentualnych btedow zwigzanych z ograni-
czong ptynno$cig rynku obligacji, wykorzystano te instrumenty, dla ktérych w ana-
lizowanym okresie wyznaczone byto co najmniej 10 kurséw zamknigcia. Ponadto,
brane pod uwagg byly tylko te obligacje, ktorych pierwsze notowanie w przyjgtym
przedziale czasowym przypadalo nie poézniej niz 10.07.2009 r. Tym sposobem liczbe
instrumentéw wykorzystang do badania ograniczono do 15 obligacji, ktérych parame-
try zestawiono w tabeli 1.

Mozna zauwazy¢, ze terminy zapadalno$ci obligacji wybranych do estymacji sa
do$¢ rownomiernie roztozone w czasie. Cecha ta jest niezmiernie wazna dla prawi-
dtowego oszacowania krzywej dochodowosci.

W badanym okresie pojawiaty si¢ dni, w ktére dla niektorych obligacji nie docho-
dzito do transakcji. W takim przypadku za cene z tego dnia przyjeto poprzednio zare-
jestrowang ceng.

Warto zwroci¢ uwage na fakt, iz nie nalezy utozsamia¢ kursu zamknigcia z war-
toscig obligacji. Po pierwsze, w celu zapewnienia poréwnywalnosci instrumentow,
obligacje notowane sg jako procent wartosci nominalnej. Po drugie, cena uzyskana
na podstawie notowan jest to tak zwana cena ,,czysta™, a wigc niezawierajgca naro-

5 Zagadnienie ceny ,,czystej” i ceny ,,brudnej” omawiajg Jajuga, Jajuga (2007).
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Tabela 1.

Parametry obligacji wykorzystanych w badaniu oraz ich terminy wykupu na dzien 1.07.2009 r.
Symbol Oprocentowanie Wartos’é Okres . Data wykupu Termin

[%] nominalna [PLN] | zapadalno$ci wykupu

OKO112 0,00 1 000,00 2 lata 2012-01-25 2,57
OKO0710 0,00 1 000,00 2 lata 2010-07-25 1,07
OKO0711 0,00 1 000,00 2 lata 2011-07-25 2,07
PS0310 5,75 1 000,00 5 lat 2010-03-24 0,73
PS0412 4,75 1 000,00 5 lat 2012-04-25 2,82
PS0413 5,25 1 000,00 5 lat 2013-04-25 3,82
PS0414 5,75 1 000,00 5 lat 2014-04-25 4,82
PSO511 4,75 1 000,00 5 lat 2011-05-24 1,90
SP0610 5,00 100,00 5 lat 2010-06-01 0,92
SP1210 4,50 100,00 5 lat 2010-12-01 1,42
DS1013 5,00 1 000,00 10 lat 2013-10-24 4,32
DS1015 6,25 1 000,00 10 lat 2015-10-24 6,32
DS1017 5,25 1 000,00 10 lat 2017-10-25 8,32
DS1019 5,50 1 000,00 10 lat 2019-10-25 10,32
WS0922 5,75 1 000,00 20 lat 2022-09-23 13,24

Zrodto: opracowanie wiasne.

stych odsetek. Naroste odsetki (ang. accrued interest — AI) wyliczane sa na podstawie
wzoru:

Al=C (z—t”> (30)

qa "ty

gdzie: C — kupon, ¢, — chwila obecna, #, — data poprzedniej ptatnosci kuponu, #, — data
nastepnej ptatnosci kuponu.

W przypadku obligacji Skarbu Panstwa o stalym oprocentowaniu wysokos¢
kuponu nalicza si¢ w oparciu o konwencje actual/actual®. Oznacza to, ze do oblicze-
nia f, — t, oraz f, — t, wykorzystywana jest rzeczywista liczba dni pomigdzy datami.

¢ Innymi stosowanymi konwencjami sg actual/360, 30/360. Sposoby ich wykorzystania przedsta-
wiaja Nawalkha, Soto, Beliaeva (2005).



Struktura terminowa stop procentowych w Polsce — estymacja i identyfikacja ksztattujqcych jg czynnikéw 33

Do estymacji krzywej dochodowos$ci wykorzystywana jest warto$¢ obligacji
wyznaczana w nhastepujacy sposob:

P = Cena notowana + AL 31

W zwiazku z powyzszym konieczne okazalo si¢ wyznaczenie wielkosci narostych
odsetek dla kazdego dnia z badanego przedziatu.

4.1. WYNIKI ESTYMACIJI STRUKTURY TERMINOWE]

Wyniki estymacji struktury terminowej stop procentowych w Polsce w okresie
1.07.2009-2.10.20009 r. ilustruje graficznie rysunek 2.
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termin do wykupu

Rysunek 2. Struktura terminowa stop procentowych w okresie 1.07.2009-2.10.2009

Zrodlo: opracowanie wiasne.

Na rysunku 2 widoczny jest wyrazny podziat rynku dluznych papieréw wartoscio-
wych. Mozna wydzieli¢ na nim rynek instrumentdéw krotkoterminowych, o terminach
do wykupu do ok. 3 lat, oraz rynek instrumentéw dlugoterminowych, o terminach
do wykupu powyzej 3 lat. Ponadto, krzywa przyjmuje we wrze$niu nieco odmienny
ksztalt niz w lipcu i sierpniu. W lipcu i sierpniu 2009 r. w poczatkowej czeséci krzywe;j
dochodowosci, odpowiadajacej instrumentom o okresie zapadalnosci do 3 lat, stopy
procentowe gwaltownie malaty. Wynika stad, ze na rynku instrumentow krotkotermi-
nowych wystepowat wyzszy popyt na instrumenty o najkrotszym terminie do wykupu.
Swiadczy to zarazem o potrzebie zwigkszonej phynnosci instytucji finansowych inwe-
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stujacych w obligacje. Pozostata cze$¢ krzywej dochodowos$ci ma ksztalt normalny.
Wynika stad, ze rynek oczekiwal wzrostu stop procentowych lub wymagal rosnacej
premii za utrate ptynnosci. Na rynku wystepowata stosunkowo niska ptynnos¢ po
stronie inwestorow dlugoterminowych. Niewielki spadek stop procentowych dla
terminu zapadalnos$ci powyzej 10 lat prawdopodobnie zwigzany jest z btedami wyni-
kajacymi z ograniczonej ptynno$ci rynku i niewielkiej liczby obligacji o tak dlugim
okresie do wykupu.

We wrzesniu 2009 r. spadek stop procentowych w poczatkowej czesci struktury
terminowej nie byl juz tak gwattowny, a krzywa dochodowosci na obszarze odpowia-
dajacym instrumentom dtugoterminowym osiggata wyzsze warto$ci niz w miesigcach
poprzednich. Przypuszczalnie, zmiany te majg zwiazek z ogloszonym na poczatku
wrze$nia 2009 r. planowanym deficytem budzetowym na rok 2010. Wedlug obecnego
ministra finansow, Rostowskiego (Komentarz rynkowy, 2009), deficyt budzetowy miat
przekroczy¢ poziom 50 mld PLN. Wowczas w reakcji na tg informacj¢ inwestorzy
zaczeli wyprzedawaé papiery. W rezultacie stopy procentowe dla krétkich termindéw
zapadalno$ci zdecydowanie spadty. Na ksztatt dlugiego odcinka krzywej dochodo-
wosci zapewne mialy wptyw takze ogloszone dane makroekonomiczne, informujace
o inflacji przekraczajacej oczekiwania rynkowe, wysokim poziomie sprzedazy deta-
licznej oraz wyhamowaniu spadkéw produkcji przemystowe;.

4.2. WYNIKI ANALIZY GLOWNYCH SKEADOWYCH STRUKTURY TERMINOWEJ

Oszacowang strukturg terminowa stop spot postuzono si¢ do przeprowadzenia
analizy gléwnych sktadowych struktury terminowej stop procentowych w Polsce.
Sposrdd oszacowanych tu stop w dalszej analizie pozostawiono stopy o zapadalno-
$ciach jedno- i dwutygodniowych, jedno-, trzy- i szeSciomiesi¢cznych, roczne i dalej
co rok, az do 13-letnich. Uzyskane wartosci wlasne poszczegdlnych czynnikow i ich
udzialy w wariancji przedstawione zostaly w tabeli 2.

Pierwsza gtowna sktadowa wyjasnia ok. 69% wariancji zmian stop procentowych.
Drugi czynnik wyjasnia ok. 21,6% wariancji, trzeci ok. 6,7%, a czwarty niecale 3%.
Udziat pozostatych czternastu sktadowych w wariancji jest niewielki i wynosi od 0
do 0,02%. Zatem trzy pierwsze sktadowe wyjasniaja ponad 97% zmienno$ci stop
procentowych, podczas gdy wszystkie pozostate czynniki wyjasniaja ok. 3%, a wiec
mozna przyjac¢, zgodnie ze wskazaniami literaturowymi, ze do wyjasnienia zmienno-
$ci struktury terminowej stop procentowych wystarczaja trzy pierwsze gtowne skla-
dowe. Ladunki tych trzech gléwnych sktadowych zostaly przedstawione na rysunku 3.
Widoczna jest na nim wyrazna segmentacja rynku. Mozna wyrdzni¢ rynek papierow
krotkoterminowych, odpowiadajacy instrumentom o terminach do wykupu do dwoch
lat, oraz rynek papierow dlugoterminowych, odpowiadajacy instrumentom o termi-
nach do wykupu powyzej dwoch lat. Tak scharakteryzowana segmentacje potwierdza
przebieg oszacowanej krzywej dochodowosci.
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Tabela 2.

Wartosci wlasne i ich udzial w wariancji zmian stop procentowych

Czynnik Wartos¢ wiasna Udzial w wariancji Skumulowany udziat w wariancji
1 12,4266 69,0367% 69,0367%
2 3,8870 21,5944% 90,6311%
3 1,2013 6,6739% 97,3050%
4 0,4820 2,6778% 99,9828%
5 0,0030 0,0167% 99,9994%
6 0,0001 0,0006% 100,0000%
7-18 0,0000 0,0000% 100,0000%

Zrodto: opracowanie wiasne.

wartosci tadunkéw

termin do wykupu

Rysunek 3. Ladunki trzech pierwszych gtownych sktadowych

Zrodto: opracowanie wiasne.

Ladunki pierwszej gtownej sktadowej (na wykresie PC1), reprezentujgcej row-
nolegle przesunigcia krzywej dochodowosci, przyjmujg inne wartosci dla terminow
zapadalnosci do 1 roku, a inne dla termindéw od 2 lat. Jednoczesnie w kazdym z tych
podokreséw warto$ci tadunkoéw sa w miare stale. Z faktu, ze tadunki czynnikow dla
krotkich terminéw sa ujemne, a dla dtugich dodatnie, wynika, ze w badanym okresie
ogo6lny poziom krotkoterminowych stép procentowych zmienial si¢ w przeciwnym
kierunku niz poziom stép dtugoterminowych.

Wartosci tadunkow drugiej gtownej sktadowej (na wykresie PC2), odpowiadajacej
zmianom nachylenia krzywej dochodowosci, $wiadczg o zréznicowanym przebiegu
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krzywej dochodowosci. W krotkim okresie (do dwoch lat) kat nachylenia krzywej byt
wysoki, a w dlugim okresie wyraznie zmalat.

Ladunki trzeciej glownej sktadowej (na wykresie PC3), odpowiadajacej zmianom
krzywizny krzywej dochodowosci, majg charakter dodatniego przesunigcia motyla.
Czynniki dla termindw do wykupu od 3 do 9 lat przyjmuja warto$ci ujemne, pod-
czas gdy czynniki dla terminéw do wykupu ponizej 3 lat i powyzej 9 lat — dodatnie.
Wynika stad ze stopy procentowe w $rednim okresie byly nizsze niz stopy w okresie
krotkim i dtugim.

Uzyskane wyniki $§wiadczg o tym, ze na strukturg terminowg stop procentowych
w Polsce wptywaja zasadniczo trzy znaczace rodzaje czynnikéw opisanych powy-
zej. Zatem, aby skutecznie zarzadza¢ ryzykiem stopy procentowej stosujgc strategie
krzywej dochodowosci nalezy prognozowac nie tylko kierunek, lecz rowniez rodzaj
przesunigcia krzywej.

5. PODSUMOWANIE

Przeprowadzone badanie empiryczne wykazato, ze estymacja krzywej dochodo-
wosci w oparciu dane z polskiego rynku instrumentow dtuznych jest zagadnieniem
przysparzajacym wiele trudnosci. Gloéwnym problemem jest niska ptynnos¢ rynku
obligacji. Nie sg niestety dostepne notowania cen dla kazdego dnia analizowanego
okresu. Na potrzeby prowadzonego badania za ceng z dnia, w ktérym nie dochodzito
do transakcji przyjeto ostatnig wczesniej notowana ceng. Kolejnym problemem sg
stosunkowo krotkie terminy do wykupu obligacji skarbowych. W zwigzku z tym
strukturg terminowg mozna oszacowac tylko dla terminéw zapadalno$ci do 10 lat.
Zdecydowanie ogranicza to mozliwo$¢ zastosowania takiej struktury terminowej do
zarzadzania portfelem inwestycji dtugoterminowych.

Przeprowadzona estymacja krzywej dochodowosci dla okresu 1.7-2.10.2009 .
wykazala znaczna segmentacj¢ rynku dluznych papieréw warto$ciowych na rynki
instrumentow krotko- i diugoterminowych. Krzywa dochodowos$ci na obszarze
odpowiadajacym terminom zapadalnosci do 3 lat gwalttowanie maleje. Swiadczy to
o wysokiej potrzebie ptynnosci instytucji finansowych inwestujacych w obligacje.
Na pozostalym obszarze krzywa dochodowosci ma ksztalt normalny. Wynika stad,
ze rynek oczekuje wzrostu stop procentowych w dhugim okresie. Badanie wykazato
rowniez znaczny wpltyw danych makroekonomicznych na strukturg¢ terminowa stop
procentowych w Polsce, przejawiajacy si¢ zmiang ksztattu krzywej dochodowosci po
komunikatach z wrze$nia 2009 r.

Przeprowadzona analiza gtdéwnych sktadowych struktury terminowej stop procen-
towych pozwolita na wyodrgbnienie czynnikow ryzyka. Uzyskane wyniki wykazaty,
ze do wyjasnienia zmiennosci struktury terminowej stop procentowych w Polsce
wystarcza trzy glowne skladowe, zwigzane z wysokoscia, nachyleniem i krzywizng
krzywej dochodowosci. Réznice w wartosciach sktadowych dla krotkich i dlugich
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terminéw do wykupu potwierdzaja zaobserwowana segmentacj¢ rynku dluznych
papieréw wartosciowych. Zatem z badania wynika, ze aby skutecznie zarzadzac ryzy-
kiem stopy procentowej nalezy prognozowac zaréwno kierunek, jak réwniez rodzaj
przesuni¢cia krzywej dochodowosci.
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STRUKTURA TERMINOWA STOP PROCENTOWYCH W POLSCE
— ESTYMACJA I IDENTYFIKACJA KSZTALTUJACYCH JA CZYNNIKOW

Streszczenie

Celem artykulu byta estymacja struktury terminowej stop procentowych w Polsce oraz identyfikacja
czynnikow wplywajacych na jej ksztalt, co jest niezbedne dla efektywnego zarzadzania ryzykiem stop
procentowych. Przeprowadzona aproksymacja krzywej dochodowosci wykazata znaczna segmentacje
rynku dluznych papierow wartosciowych na rynki instrumentéw krotko- i dlugoterminowych. Analiza
glownych sktadowych struktury terminowej stop procentowych pozwolita na wyodrebnienie czynnikow
ryzyka. Uzyskane wyniki wykazaly, ze do wyjasnienia zmiennosci struktury terminowej stop procen-
towych w Polsce wystarcza trzy glowne skladowe, zwigzane z wysokoscia, nachyleniem i krzywizna
krzywej dochodowosci, ktorych wartosci potwierdzaja zaobserwowang segmentacje rynku.

Stowa Kkluczowe: stopa procentowa, struktura terminowa stop procentowych, krzywa dochodowosci,
krzywe sklejane trzeciego stopnia, analiza gtdéwnych sktadowych

TERM STRUCTURE OF INTEREST RATES IN POLAND
— ESTIMATION AND IDENTIFICATION OF THE FACTORS DETERMINING ITS SHAPE

Abstract

The aim of the article was to estimate the term structure of interest rates in Poland, as well as to
identify factors affecting its shape, which is essential in effective interest rate risk management. The
approximation of the yield curve presented in the article shows a significant segmentation of the debt
securities market into markets of short-term and long-term instruments. The principal component analysis
of the term structure of interest rates made it possible to separate out risk factors. The results obtained
indicate that the volatility of the term structure of interest rates in Poland can be explained by only three
principal components related to the level, the steepness and the curvature of the yield curve, which values
confirm the observed market segmentation.

Key words: interest rate, term structure of interest rates, yield curve, cubic splines, principal com-
ponent analysis
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ESTYMACJA WARIANCJI ARYTMETYCZNEGO RUCHU BROWNA
NA PODSTAWIE ZNANYCH WARTOSCI MINIMUM, MAKSIMUM,
KONCOWEJ ORAZ DRYFU!

1. WPROWADZENIE

Zmienno$¢ jest jednym z wazniejszych poje¢ wspotczesnych finanséw. Jej zna-
czenie w teorii finansow jest fundamentalne. Wynika zar6wno z teorii finansow,
jak 1 zastosowan praktycznych. Zmienno$¢ ma zastosowanie zarowno w klasycznej
teorii portfela, wycenie opcji czy analizach obejmujgcych problem pomiaru ryzyka.
Wariancja logarytmicznej stopy zwrotu instrumentu finansowego moze by¢ miarg nie-
pewnosci co do wielko$ci przyszlych zmian ceny tego instrumentu. Estymacja tego
parametru dokonywana jest na podstawie historycznych notowan rynkowych. W prak-
tyce wystepuje jednak zazwyczaj problem z dostgpem do szczegdétowych danych.
W ogolnodostepnych publikowanych notowaniach cen instrumentéw finansowych
podawane sg najczeSciej ceny: otwarcia, minimalna, maksymalna oraz zamknigcia,
jakie zostaly zaobserwowane w danym dniu. Z jednej strony, tak niepelny zbior
danych utrudnia precyzyjne oszacowanie wariancji. Z drugiej strony, bardzo cze¢sto
w analizie danych finansowych wykorzystuje si¢ szeregi czasowe tylko cen zamknig-
cia, co powoduje, ze estymator wariancji konstruowany jest na podstawie jeszcze
bardziej skapego zbioru danych sktadajacego sie z dziennych stop zwrotu. Celowe
wydaje si¢ zatem przedstawienie problemu wykorzystania dodatkowych informacji
o minimalnej i maksymalnej dziennej cenie rynkowej w estymacji dziennej wariancji,
ktérym to terminem okre$lano w dalszej czesci pracy wariancje stopy zwrotu zaob-
serwowang miedzy zamknigciami notowan w kolejnych dniach.

Literatura naukowa dostarcza wielu metod estymacji dziennej wariancji. Czesto
roéznig si¢ one przyjetymi zalozeniami, a takze wykorzystujg réoznego typu dostepne
notowania. Konstruowane w ten sposob estymatory r6znig si¢ rowniez znaczaco efek-
tywnoscia. W niniejszym opracowaniu zostang blizej oméwione tylko te, ktore wyko-
rzystuja znajomos$¢ co najwyzej cen otwarcia, minimalnej, maksymalnej i zamknigcia.
Przedmiotem zainteresowania nie sg estymatory konstruowane na podstawie $rod-
dziennych stop zwrotu (patrz np. Doman, 2011).

1 Praca zostala sfinansowana ze $rodkoéw Narodowego Centrum Nauki projekt numer 2012/05/B/
HS4/00675 nt. ,,Modelowanie i prognozowanie zmienno$ci — wykorzystanie dodatkowych informacji
o cenach minimalnych i maksymalnych”.
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Analiza publikacji zawierajacych metody estymacji dziennej wariancji: Parkin-
son (1980), Garman, Klass (1980), Rogers, Satchell (1991), Kunitomo (1992), Yang,
Zhang (2000) prowadzi do wniosku, ze w kazdej z nich zastosowano inne podejscie
modelowe. Zostanie zatem podjgta proba kompleksowego spojrzenia na ten problem
i dokonany zostanie przeglad najbardziej popularnych estymatorow, skonstruowanych
na podstawie tego samego aparatu matematycznego. Prezentacja istniejacego stanu
wiedzy z jednej wspdlnej perspektywy pozwoli oceni¢ wady i zalety istniejacych
estymatorow, wyznaczy¢ analitycznie ich efektywnos¢, oceni¢ zasadnos¢ zatozen,
na podstawie ktorych sg konstruowane, oceni¢ wlasnosci estymatorow w sytuacji,
gdy nie s3 spetnione zatozenia modelowe, a takze sta¢ sie inspiracja do poszukiwan
innych sposobow estymacji wariancji.

Podstawa prowadzonych w pracy analiz bedzie rozklad taczny tréjwymiarowego
wektora, ktorego wspotrzednymi sa zmienne losowe minimum, maksimum i warto$ci
koncowej arytmetycznego ruchu Browna. Znajomos¢ rozktadu tego wektora umozli-
wia obliczenie wartosci oczekiwanych praktycznie dowolnych funkcji wspotrzednych
tego wektora. Zostanie pokazane, Ze niektore z tych wartosci oczekiwanych sg rowne
wariancji procesu, uzyskany zostanie zatem pewien zbidr estymatoréw tego parame-
tru. To z kolei umozliwi zar6wno sprawdzenie nieobcigzonosci znanych estymatorow,
jak réowniez obliczenie ich efektywnosci oraz konstrukcje nowego, nieobcigzonego
estymatora. Ponadto, zostanie pokazane, ze jest on efektywniejszy od wielu innych
dotychczas zaproponowanych estymatoréw, pomimo ze nie wymaga spelienia
restrykcyjnych zatozen.

Wspdlng cechg podstawowych, znanych estymatorow dziennej wariancji stopy
zwrotu jest fakt, ze albo zaktadajg one uproszczony model, gdy dryf ma wartos$¢
zerowa, albo ich konstrukcja nie wykorzystuje znajomosci wartosci dryfu. Wydaje si¢
natomiast, ze wykorzystanie informacji o wartosci dodatkowego parametru powinno
zwigkszy¢ efektywnos$¢ estymatora. W opracowaniu zostang przedstawione wyniki
dotyczace wykorzystania takiego estymatora do estymacji wariancji procesu obserwo-
wanego na rynku kapitalowym. Zostanie pokazane, ze szacunki zmiennosci konstru-
owane na podstawie estymatorow wykorzystujacych dodatkowo znajomos¢ dziennych
cen minimalnych i maksymalnych sg bardziej trafne niz te, ktore konstruuje sie na
podstawie modelu GARCH. Estymator konstruowany na podstawie dodatkowych
informacji o cenach minimalnych i maksymalnych moze by¢ w przysztosci wykorzy-
stany do budowy modeli GARCH, dzigki czemu bedzie mozliwe uzyskanie jeszcze
trafniejszych szacunké6w zmiennosci.

Uktad artykutu jest nastepujacy. W czesci drugiej zostanie przedstawiony rozktad
faczny zmiennych losowych minimum, maksimum i wartosci koncowej arytmetycz-
nego ruchu Browna, a nast¢pnie zostanie wyznaczona jego gestos¢ 1 funkcja charak-
terystyczna oraz warto$ci oczekiwane iloczynéw poteg tych zmiennych losowych.
Dodatkowo obliczone zostang wartosci oczekiwane funkcji zmiennych losowych
minimum, maksimum i warto$ci koncowej dla niezerowej wartosci dryfu. Cz¢sc¢ trze-
cia zawiera¢ bedzie oméwienie znanych estymatorow dziennej wariancji. Wyznaczona
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bedzie nie tylko ich efektywnos$é, lecz takze warto$¢ obcigzenia, w sytuacji gdy nie sg
spelnione zalozenia modelowe, na podstawie ktorych byty one konstruowane. Infor-
macje przedstawione w czgsci drugiej zostang wykorzystane do propozycji nowego
estymatora dziennej wariancji. Estymator ten zostanie nastgpnie zastosowany w bada-
niu dotyczacym szacowania zmiennos$ci stop zwrotu indeksu WIG20 notowanego
na GPW w Warszawie. Opracowanie konczy podsumowanie. Artykut powstat na
podstawie fragmentéw pracy Perczaka (2013).

2. TROJWYMIAROWY WEKTOR LOSOWY MINIMUM, MAKSIMUM I WARTOSCI
KONCOWEJ RUCHU BROWNA

2.1. ZALOZENIA ORAZ OZNACZENIA

W opracowaniu przyjeto, ze: ¢ jest ustalong liczba rzeczywista dodatnia, jednostka
czasu ¢ jest jeden dzien (czyli warto$¢ ¢ = 1 odpowiada jednej dobie), zmienna
spelnia warunek 0 < 7 <¢, 7 = 0 oznacza moment rozpoczgcia notowan w biezacym
okresie, ktory jest jednoczesnie momentem otwarcia rynku w biezagcym okresie, B,
jest standardowym procesem Wienera, S, jest ceng instrumentu finansowego odno-
towang w chwili z. Stopa zwrotu, zdefiniowana jako x, = In(S, /S,) jest realizacja
arytmetycznego ruchu Browna: X, = utr + 6B, w punkcie 7 = ¢. Ponadto przyjgto:
C,=max X, , 4 =minX_.

0<r<t 0<r<t
W praktyce najczgsciej zaktada si¢, ze rozpatrywany okres ¢ jest rowny jednej
dobie. Problem wyznaczenia minimum i maksimum dziennej logarytmicznej stopy
zwrotu jest nieco bardziej zlozony. Jego ilustracj¢ przedstawia rysunek 1.

Cena S(t)

Rynek zamkniety Rynek otwarty

0,

SO nAA. Czas t

Wczorajsze Dzisiejsze Dzisiejsze
zamkniecie otwarcie zamkniecie|

Rysunek 1. Przyktadowa realizacja ceny instrument finansowego w ciagu dnia

Zrodlo: opracowanie wlasne na podstawie pracy Garmana, Klassa (1980, str. 70).
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Z notowan w ciggu dnia zazwyczaj ogélnodostepnych jest tylko pie¢ wielkosci:

Sy — wczorajsza cena zamknigcia,

O, — dzisiejsza cena otwarcia,

H,| — odnotowane w dniu dzisiejszym maksimum ceny,

L — odnotowane w dniu dzisiejszym minimum ceny,

S| — dzisiejsza cena zamknigcia.

Wykorzystanie informacji dotyczacych cen, jakie zaobserwowano tylko w okre-
sie od momentu rozpoczgcia do zakonczenia notowan rynkowych, nie pozawala na
prawidtowe wyznaczenie zmiennosci dobowej. W takim wypadku mozna co najwyzej
oszacowac zmienno$¢ jaka miata miejsce w czasie funkcjonowania rynku. Wartosci
notowan L; i H; zostaly ustalone dla okresu, w ktorym rynek byt otwarty, a nie dla
catej doby, co ilustruje rysunek 1. W zwigzku z tym konieczne jest przedefiniowa-
nie warto$ci minimalnej i maksymalnej tak, aby obejmowaty one okres pomig¢dzy
dwoma kolejnymi zamknigciami notowan (czyli petnej doby). Ostatecznie zostang
zatem przyjete nastepujace definicje dziennych stop zwrotu minimum i maksimum
A;: = min(InL,,1nSy) — InS,, C,: = max(InH,,InS;) — InS,. Zmienna X,: = In(S, /Sp)
bedzie okreslana jako stopa zwrotu wartosci koncowej. Ponadto, przyjeto zatozenie,
Ze wariancja procesu jest stala w ciggu dnia, a jednoczes$nie dopuszczalna jest jej
zmienno$¢ w kolejnych dniach. Z tego powodu ustalony zostat warunek: 0 <z < 1.

2.2. ROZKLAD LACZNY ZMIENNYCH LOSOWYCH STOP ZWROTU MAKSIMUM, MINIMUM
I WARTOSCI KONCOWEJ RUCHU BROWNA

Znajomo$¢ rozktadu tacznego wektora trzech zmiennych losowych (4,, C,, X))
umozliwia wyznaczenie wartos$ci oczekiwanych wybranych funkcji tych zmiennych.
Poniewaz rozktad ten ma skomplikowang posta¢, zatem w pierwszej kolejnosci zapre-
zentowane zostang rozktady taczne wektorow (C,, X)) oraz (4,, X)).

Istnieje wiele opracowan, w ktorych omawiany jest problem rozktadu tacznego
wektorow (C,, X;), np. Cox, Miller (1965), Harrisson (1985). Zagadnienie to jest row-
niez bardzo czgsto omawiane przy wycenie opcji barierowych (patrz np. Li, 1998;
Jakubowski 1 inni, 2006).

Rozwazane jest zdarzenie losowe {C, < c, X, <x} gdy x < ¢ 10 < c. Dystrybuanta
rozkladu tacznego wektora zmiennych losowych (C,, X;) opisana jest formulg (patrz
Harrisson, 1985, str. 13, wzdr (8)):

x — ut 2pec rx —2c—ut
) —eo? (—).
ot o\t
gdzie @ oznacza dystrybuante standaryzowanego rozktadu normalnego.

Na podstawie rownania (1) wyprowadzono formule na gesto$¢ rozkladu tacznego
wektora zmiennych losowych (C,, X)):

P(C,<c, X, <x;u, 0% t) = d>< (1)
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9%P(C, <c, X, <x; u, 0%, t
prXt(C' X5 W, 0-2, t) = ( : : s ) =

dcdx
_(x—ut)*—4c(x—c) _(x=2c—pt)®—4uct
V2(2¢c — x)e 202t V2(2¢ — x)e 202t
= 3 = 3 . (2)
o3tz Jro3t2

Wyznaczono réwniez funkcje¢ charakterystyczng rozktadu tgcznego wektora zmien-
nych losowych (C,, X)):

oo c
<Pct,xt(q, s; u, 0%, t) = f feiqﬁisxfct,xt(c, x; U, 02, t)dxdc =
0 —oo

((q + 5)0'2 _ i‘u)e%(q+s)(—(q+s)az+2in)terfc (—u - i(q + S)O’z)\/f
_ V2o N
- (q + 2s)a? = 2iu

(sa? — ill)e%s(_s"ZJ“Zi”)terfc <(“L02)\/Z>

V20
* (q + 2s)a? — 2iu ’ 3

gdzie erf(x) = %foxe‘tzdt, erfc(x) = 1 — erf(x).

Z kolei rozwazmy zdarzenie {4, > a, X, > x} gdy a <0 1 a <x. Takze w tym
wypadku mozna wyznaczy¢ jego prawdopodobienstwo stosujac analogi¢ do poprzed-
nio rozpatrywanego zdarzenia:

—x + ut 2pa  —x + 2a+ ut
—) —ed?d (—) 4
ot o\t

Ggstos¢ rozktadu tagcznego wektora zmiennych losowych (4,, X;) dana jest formuta:

P(4; > a, X; > x; u, 02, t)=CI>(

02P(A >a, X, > x; ,O-Z’t
fa x.(@ x5 p, 0%, t) = (4 t U ) _

dadx
_(x—pt)®-4a(x—a) (x—2a-put)?>—4uat
V2(x — 2a)e 202t V2(x — 2a)e 202t
= 5 = 3 . (5
Jmodtz Jmo3t2

Funkcja charakterystyczna rozktadu tacznego wektora zmiennych losowych (4,, X))
wyglada nastepujaco:
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\o

(0]
(pAtrXt(p' S, W 0-2' t) = f eipa+iSXfAt,Xt(a, X5 W, 0-2: t)dXda =
a

8

((p +5)o? — l-‘u)e%(p+$)(—(p+s)az+2iy)terfc (u+ilp +s)a2)Vt
- V20 .
) (p + 2s)02 — 2iu

2 1s(—sz72+2iu)t <(—M - iSO'z)\/E)
(so® —iu)ez erfc —\/EO'

N (©)

(p + 2s)0? — 2ip

Problem wyznaczenia rozktadu wektora (4,, C,, X,) rozwazany byt np. w opraco-
waniach Coxa, Millera (1965), Li (1998). Gestos¢ rozktadu X, z gorng i dolng barierg
absorbujaca rownymi odpowiednio c i a opisuje nastepujacy wzor (patrz Cox, Miller,
1965, str. 222, formuta (78)):

x; C,<c, Ay >a; u, 0%, t) =
fxt( t t u

1 > 2k(c—a)u (x—2k(c—a)-ut)?  2cut—(x—2c—2k(c—a)—ut)?
Z e o2 e 202t —e 202t , (7)

B \V2nto

k=—o0

gdziea<0<c,as<x=<c.

Korzystajac ze wzoru (7) wyznaczono gestos¢ rozktadu tacznego wektora zmiennych
losowych (4,, C,, X)):

0%fy,(x; Co < ¢, A, > a; p, 02, t)

2 _
a,c x; U, o°, t) =
ﬁ‘lt, Ct,Xt( u ) dadc

[o¢]

= Z (gla,c,x;k k,p,0,t) —ga,c,x; k,k +1,u,0,t)), (8)

k=—o0
gdzie funkcja g opisana jest zaleznoscia:

gla,c,x;mmn,u,o,t) =

4mn 2(nc—ma)ut—(x—2(nc—ma)—put)?
== [(x — 2(nc —ma))’ - azt] e 202t .9
t/2

\V2mo®

Funkcje¢ charakterystyczng rozkladu lgcznego wektora zmiennych losowych
(4,, C,, X,) opisuje formuta:
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(pAt, Ct,Xt(pl q; S, l’ll 0-21 t) =

c

0 o
= f-f feipa”q”isfot, o x. (@ ¢, x; p, 0%, t)dxdcda.  (10)
-0 a

Z uwagi na bardzo ztozong postac tej funkcji jej szczegdtowe przedstawienie zostanie
w tym przypadku pominigte?.

Znajomos$¢ postaci funkcji charakterystycznych umozliwia obliczenie wartosci
oczekiwanych wybranych zmiennych losowych. Przyktadowo, dla catkowitych war-
tosci u, v, w uzyskujemy:

10"pa, c,x, () a4, S; 1, 0%, t)
E[A“CX"] = in dp*dqvoswW ’

(11)

gdzien=u+v+w.
W sytuacji, gdy u = 0 lub v = 0, wygodniej jest skorzysta¢ odpowiednio z formut:

_10"9¢,x(q s 1 0% D)

E[CX") = FTrT (12)
oraz
10" 4, %, s; 1, 0%, t)
E[AMX"] = in dprasw . (13)
2.3. MOMENTY ZWYKLE ZMIENNYCH LOSOWYCH STOP ZWROTU MINIMUM,
MAKSIMUM I WARTOSCI KONCOWEJ RUCHU BROWNA
Przyjeto nastgpujace oznaczenia i definicje:
=B (14)
g
d 1 _2k(k+1)v?
Z(n, vy, :=2— (2k+1)? ,
(. = ) G (15)
k=1
dlane€Z,n>0,y>0,0 € R,
-1
4 =2(n, 0,0) = ) =, (16)
k=1

2 Formula moze zosta¢ udostepniona na zyczenie Czytelnika.
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dlan € Z, n > 1 {(n) jest tzw. funkcja Zeta-Riemanna,

1
Z,(): = Z(1, 0, v) — 2Z (1, = u) +2(1, 1, v),

Z,(v):=1-72(22,0,v)+ 722, 1, v) =
=203 —-4In2)v? + 2v* +

m-—1

_ ( 1)m+j(22j+1 1)((2] + 1) B
JZ 2m+2j3mim — D(m—j— DI - 1)

LB))U“’ + (L(?’) — 31<(5)> V8 +

4 24 96
. <_ 74(3) | 314(5) 127&(7)) o

=23 —-4In2)v?+ <2 -

192 ' 384 3072
s (7((3) _315(5) s 1274(7) 511((9)) Lo

1920 2560 10240 122880

Z;(v):=17(3, 0, v) + Z(3, 1, v),

Z,(v):=1-7(4, 0, v) + Z(4, 1, v),

Hy(0): = 2 503 (<34 Z,0) + 2a0) + 7og (B2a(0) — Z,0),

1 1
H,(v): = —Z (3, = v) +42,) +5%,() -

3 3
o2 (421 ) + 7, (U)) + oE Z,(v),

2

U 3 3 1
=+ 62,0 +57,) —52(3, = u) +

3
s ()i=—7-3 2

1/9 3
+¥<Z— 921(1)) - SZZ(U) —ZZ3(U)> +

+vi4<—%+ 37(3)e” T + 3Z,(v) — EZ ;) +- 3 Z4(v)>

(17)

(18)

(19)

(20)

1)

(22)

(23)
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Korzystajac z formut (11), (12), (13) mozna obliczy¢ warto$ci oczekiwane dowol-
nych poteg zmiennych 4,, C,, X,. Ponizej przedstawiono wyprowadzone wzory dla
wybranych momentéw do czwartego rzedu wiacznie.

Momenty pierwszego rz¢du dla v # 0 (u # 0) dane sg w postaci:

E[X,] = ut = vovt, (24)
E[Ct]=07\/E G+v)erf(%)+\/%e“1]2_z+v , (25)
E[4,] ="Tﬁ ~(5+0) erf( ) - jge%w . (26)

Momenty drugiego rzedu dla v # 0 (u # 0) opisuja formuly:

E[X:%] = o2t + p2t? = 62t(1 + v?), 27
U2
1 v (1+v¥)e 2 v?
E[C?] = o2t (——+2v2+1>erf(—>+—+1+—, (28)
[ t ] 2v2 \/E /_27_[” 2
vZ
1 v (1+v¥e 2 v?
E[A%] = o2t (——ZUZ—l)erf(—)——+1+—, 29
[4:%] 202 V2 V2 2 ()
o, 1 1
E[AC] =0 t[_§+4_vzzz(v)], (30)
U2
1 v (1+v¥e 2 1 v?
FlGut = oot (- 20t 2)enr() + T 12
et 2v? V2 Vemy 20 2
U2
E[A.X,] = o2t ( LI 1) f(”) Atvhez 1 v o
=oc’t|[=——-20v2-1)erf[ =) - ———+=+—|.
e 202 V2 2 2 2 (32)

Moment trzeciego rzedu dla o # 0 (u # 0) opisuje zalezno$¢:

3
E[Xt3] = 30%ut? + pu3t3 = 03t2(3v + v3). (33)
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Momenty czwartego rzedu dla v # 0 (¢ # 0) przedstawione sg rOwnaniami:

E[X.*] = 30t + 602u%t3 + p*t*, (34)
E[A2X? + C2XP] = 40*t? + Ta2ut3 + ptt?, (35)
E[A,_L4 + Ct4] = 60*t? + 802u?t3 + utt?, (36)

3 3 9 4.2 15 2,,2 444
E[A, Xt+CtXt]=§at +7aut3+,ut, (37)
E[A:X:3 + C.X.’] = 30%t? + 602u%t + pttt, (38)
E[AC%] = o*t?H, (v), (39)

5 5 v 1
E[A2CX, + A CPX, | = o*¢? | Hy(v) — > =5) (40)

5 A LI |

E[4:Cex,’] = o*¢* (S H,0) —— =5 ), 41)
E[A’C, + ACP] = o*t?H; (V). (42)

Dla v = 0 (u = 0) przedstawione w rownaniach (24-42) momenty zmiennych loso-
wych mozna wyznaczy¢ analogicznie korzystajac z tych samych formut (11), (12),
(13). Jednak w tym wypadku konieczne jest wyznaczenie granic funkcji po prawej
stronie dla v — 0 (u — 0). W wiekszosci wypadkow, prostszym sposobem jest jednak
wykorzystanie wzoru Vasicka (patrz Garman, Klass, 1980, str. 78). Gotowe wyniki
mozna znalez¢ w pracy Garmana, Klassa (1980, str. 74).

3. ESTYMATORY ZMIENNOSCI

3.1. PRZEGLAD ESTYMATOROW WARIANCJI KONSTRUOWANYCH NA PODSTAWIE
ZNAJOMOSCI CEN MINIMALNYCH, MAKSYMALNYCH I ZAMKNIECIA

Tozsamosci (24-42) zostaly wyprowadzone przy wykorzystaniu znajomosci
rozktadu tgcznego zmiennych losowych 4,, C,, X,. Na ich podstawie mozna uzyskaé
wiele informacji na temat znanych estymatoréw wariancji ruchu Browna. Autorom
publikacji nie jest znane zadne opracowanie, w ktorym przedstawiona bytaby kom-
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pleksowa analiza estymatoréw wariancji przy wykorzystaniu tego samego aparatu
matematycznego. W punkcie 3.1 wyznaczone zostang m.in. obcigzenia wybranych,
popularnych estymatoréw wariancji dla niezerowego dryfu, a takze sformulowane
zostang doktadne warto$ci wariancji estymatorow. Te charakterystyki nie byty dotad
nigdzie publikowane.

Najbardziej popularny, nieobcigzony estymator wariancji procesu konstruowany
jest na podstawie jedynie cen zamkniecia, ale wymaga réwniez znajomos$ci warto$ci
dryfu. Mozna go przedstawi¢ w postaci formuly:

s2,(t) = (X, — pt)2. (43)

Jego wariancja jest roOwna:
Var[s2o(0)] = E[((X, — pt)? — 626)?] = E[(X, — ut)* — o*t?] = 20t (44)

Wysoka warto$¢ wariancji tego estymatora wynika oczywiscie z czgsciowego tylko
wykorzystania zbioru danych 4,, C,, X,.
Podobna cech¢ ma estymator Parkinsona (1980) dany wzorem:

(Ce — Ap)?
4ln2 '’

przy konstrukcji ktoérego nie wykorzystuje si¢ znajomosci X,. Dla ¢ = 0 jest on nie-
obcigzonym estymatorem wariancji o2¢ arytmetycznego ruchu Browna. W praktyce,
estymator ten wykorzystywany jest czgsto w sytuacji, gdy warto$¢ dryfu u jest nie-
znana, badz tez, gdy u # 0. Korzystajac z roéwnan (28-30) wyprowadzono formute na
warto$¢ oczekiwang estymatora Parkinsona dla niezerowego dryfu:

s2,(0) = (45)

1
—7Z,(v) +v )azt =

E[s%:0] = 345 2(3 202

o) m . .
1 —1)MmH (2271 — 1)7(2j + 1
) m( @i+ ) Lo
41n2 ) , 12m+21 Im(m+ 1D(m—-j)'G—1)!
m= j=

2[1 74(3) v2+<_ LONN 31<<s>> \

+

32In2 192In2 ' 768In2)"
_|_< 7¢(3) 31¢(5) 4 127((7)>

1536In2 3072In2 24576In2

+< 7(3) + 31¢(5) 127¢(7) + 5113(9) ) 8+...]02t

— - v (46)
15360In2  20480Iln2 81920In2 9830401ln2

gdzie v oraz {(*) zostaly zdefiniowane w rownaniach (14) i (16).



50 Grzegorz Perczak, Piotr Fiszeder

Rysunek 2 daje poglad na temat wielko$ci obcigzenia tego estymatora w zalezno-
$ci od warto$ci parametru o.

1,14 T I
1,13 o ceeveenes estymator Parkinsona /

iﬁ estymator Garmana-Klassa | /
T /

1,09 - f
1,08 : -

1,07 //
1,06 .
1,05

1,04

1,03 e ~
1,02 - -
1,01 A

1,00 L,

0,00 0,20 0,40 0,60 0,80 1,00

Iloraz wartosci oczekiwanej estymatora i wariancji ruchu Browna w zaleznos$ci od parametru v.

Rysunek 2. Obcigzenie estymatorow Parkinsona i Garmana-Klassa dla niezerowego dryfu

Zrodto: opracowanie wiasne.

Korzystajac z tozsamos$ci podanych we wzorach (28-30), (36), (39) i (42) mozna
wyznaczy¢ wariancje estymatora Parkinsona:

(Ct - At)z _E (Ct - At)z ? —
4In2 41n2
_ [-3+ 202 +Z,(v) + 6H; (v) — 4H3(v) 3Z,(v) 72 (v)
- 161n2 2 16v2In22 64v*In22

Var [?1 (t)] =E

o*t?  (47)

Na podstawie tozsamosci zawartych w Garman, Klass (1980, str. 74), dla 4 = 0 otrzy-
mujemy:

99(3)
161n2 2

Var[s?,(t)] = <—1 + >a4t2 ~ 0,4073320*t2. (48)
Wynik ten zgodny z rezultatem podanym przez Parkinsona (1980, str. 63), lecz
odbiega od szacunku podanego przez Garmana, Klassa (1980, str. 71), wedtug ktorych
estymator s2,(t) jest 5.2 razy efektywniejszy od s?,(t). W zadnej z omawianych
prac nie podano doktadnych formul, na podstawie ktorych zostaty wyznaczone te
wartosci.
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Garman, Klass (1980) rozwazali rowniez tylko przypadek, gdy x« = 0. Skonstru-
owali oni estymator wariancji arytmetycznego ruchu Browna dany formutg (okreslany
dalej jako estymator G-K):

(Ct - At)z

?2 t) = >

—(2In2-1DX,2 (49)

Na podstawie roéwnan (28-30) skonstruowano formute na wartos¢ oczekiwang esty-
matora G-K dla v # 0 (u # 0):

E[s ] = ((E—Zln2> (%—21n2)v2—4—11}222(v)>02t=
=[1+ @ -2In2)v?%+

n ey (2P -1)0(2j +1) ~
+Z i Z( D 2"+21n(n+1)(n P i

3
= [1 + <1 —2In2 +%Z(3)>v2 + <—%((3) ﬁi(5)>v +

4 (71(3) _314(5) 4 127((7)> )6

768 1536 12288
. (_ 7(3) | 3G) _1277) 511<(9)> . ] o2t

7680 10240 40960 491520 (50)

Na podstawie rysunku 2 mozna oceni¢ wielkos$¢ obcigzenia tego estymatora w zalez-
nosci od warto$ci parametru o.
Wariancja estymatora G-K jest rowna:

Var[?z(t)] =
2
C C
—F <¥—(2m2—1)xt [(t —(2In2-1X, D]:
13 17 3H
=[T—121n2+81n22+<7—241n2+161n22)v2+ ;(U)—

—(2In2 — 1)H, @) — Hy(w) + (§ —In z) Z,(v) +

(5 4ln2)ZZ(v) 73 (v)
4p? 16v4

ott2, (51)
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Przy wyprowadzeniu réwnania (51) korzystano z formut (28-30), (34-36), (39), (41)
i (42). Na podstawie tozsamosci zawartych w Garman, Klass (1980, str. 74), dla ¢ =0
otrzymujemy:

- 7
Var[s2,(0)] = <2 —8In2+4In?2 + (4 - Eln 2) ((3)) o*t? = 0,26870%t2. (52)

Uzyskany w réwnaniu (52) rezultat jest zgodny z szacunkami podanymi przez Gar-
mana, Klassa (1980, str. 74), wedhug ktorych estymator s2,(t) jest 7,4 razy bardziej
efektywny od 524(t) oraz z wynikami Rogersa, Satchella (1991, str. 505), wedtug
ktorych wariancja estymatora 52, (t) jest rowna 0,275 4.

Rogers, Satchell (1991) prowadzili badania dla niezerowgo dryfu. Zaproponowali
oni nastgpujacy estymator wariancji procesu X, (okreslany dalej jako R-S):

s25(t) = C.(C, — X)+A, (4, — X,), (53)

ktory nie tylko jest nieobcigzony dla wszystkich wartosci i # 0, ale znajomos¢ tego
parametru nie jest konieczna do estymacji wariancji procesu. Wariancja tego estyma-
tora jest rowna:

Var[s23(t)] = E[(C.(C, — X)+A. (A, — X,) — 062t)?] =
= (2H,(v) — H,(v))o*t2. (54)

Roéwnanie (54) zostato wyprowadzone z wykorzystaniem formut (35-37), (39-42). Dla
1 = 0 uzyskujemy:

_ 7
Var[s?;(0)] = <1 —4In2+ Zc(3)> o*t? ~ 0,3310110%t2. (55)

Otrzymana warto$¢ Var[?3 (t)] jest zgodna z wynikami Rogersa, Satchella (1991,
str. 505). Takze w tym wypadku nie podano formut, na podstawie ktorych warto$¢ ta
zostala wyznaczona.

W niniejszej pracy rozwazane sg estymatory, ktore konstruowane sg na podstawie
jedynie pojedynczego wektora zmiennych losowych (4,, C,, X;,). W badaniach finan-
sowych wykorzystuje si¢ szereg innych estymatoréw zmiennosci, ktore konstruowane
s3 na podstawie szerszego zbioru informacji. Jednym z nich jest estymator o bardzo
wysokiej efektywnos$ci, zaproponowany przez Kunitomo (1992). Wykorzystuje on tzw.
skorygowang maksymalng i minimalng warto$¢, lecz do ich wyznaczenia konieczna
jest znajomos¢ wszystkich sroddziennych stop zwrotu. Z tego wzglgdu estymator ten
nie bedzie blizej omawiany.

Jak zostato to juz zaznaczone, przedstawione dotychczas estymatory stosowane
sa w praktyce do wyznaczania wariancji dla jednego dnia notowan. Przy okresleniu
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ich wlasnosci przyjeto zatozenie, ze dzienne logarytmiczne stopy zwrotu sg realizacja
ruchu Browna o ustalonych na dany dzien warto$ciach dryfu u oraz wariancji o2.
Czasami jednak estymatory te wykorzystywane sg do obliczenia wariancji dla okresu,
ktorego dtugos¢ przekracza jeden dzien. Wéwcezas zaklada si¢, ze wariancja stop
zwrotu jest stala w danym okresie, ponadto przyjmuje si¢, ze jej szacunek w skali
jednego dnia jest rowny Sredniej arytmetycznej dziennych wariancji wyznaczonych
dla kolejnych dni nalezacych do przyjetego okresu. W takim wypadku mamy zatem
do czynienia z bardzo istotnym wzmocnieniem zatozen przyj¢tego modelu. Nalezy
jednak zauwazy¢, ze dla wigkszo$ci szeregéw finansowych tak wzmocnione zato-
zenie jest nieprawdziwe w $wietle wynikéw badan empirycznych (patrz np. prace
przegladowe dotyczace zmiennosci warunkowej wariancji — Bollerslev, Chou, Kroner,
1992, Bollerslev, Engle, Nelson, 1994). Z tego powodu, taki sposéb wykorzystania
przedstawionych estymatorow nie byl przedmiotem zainteresowania niniejszego
opracowania.

Przy zatozeniu stalo$ci wariancji dla okresu dluzszego niz jeden dzien skonstru-
owany zostal rowniez estymator zaproponowany przez Yanga, Zhanga (2000). Wyko-
rzystuje on znajomos$¢ wartosci ciggu wektoréow o dlugosci wigkszej od 1, ktorych
wspotrzednymi sg ceny dziennego otwarcia, maksimum, minimum i zamknigcia.
Zatem, dodatkowo uwzgledniane sg tzw. zwroty nocne, czyli stopy zwrotu pomi¢dzy
ceng zamknigcia poprzedniego dnia i ceng otwarcia dnia nastgpnego (patrz rysunek
1). Ze wzgledu na wysoka efektywno$¢ i powszechng dostepnos¢ danych, na pod-
stawie ktorych jest konstruowany, jest on jednym z najpowszechniej stosowanych
estymatoréw zmiennosci wykorzystujacych ceng¢ otwarcia, minimalng, maksymalna
i zamknigcia. Nie jest natomiast mozliwe wykorzystanie tego estymatora do szaco-
wania wariancji tylko dla jednego dnia. Z tego wzgledu, a takze z powodu przyjetych
bardzo silnych zatozen, estymator ten nie bedzie rowniez blizej omawiany.

3.2. PROPOZYCJA NOWEGO ESTYMATORA ZMIENNOSCI

Wedhug wiedzy autoréw, w przypadku gdy nie jest znana warto$¢ dryfu u, estyma-
tor R-S jest najbardziej efektywnym ze znanych estymatoréw wariancji ruchu Browna
dla niezerowej wartosci dryfu konstruowanym na podstawie realizacji wektora zmien-
nych (4,, C,, X;) (w przypadku u = 0 najbardziej efektywnym znanym estymatorem
jest estymator G-K). Mozna postawi¢ pytanie, czy w sytuacji, gdy znana jest warto$¢
parametru u, istnieje mozliwos¢ wykorzystania tej dodatkowej informacji tak, aby
poprawi¢ efektywno$¢ estymatora R-S.

Ponizej zostanie zaproponowany estymator wariancji ruchu Browna przy znanej
warto$ci parametru u, konstruowany na podstawie realizacji (4,, C,, X;). Rozwazmy
nastepujace estymatory wariancji:

?11@) = AXy + C Xy — PPt (56)
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g 1
s%,() = 5 (Atz +C% - Hztz), (57)

s%3(t) = X2 — p?t2. (58)

Wykorzystujqc formuty (31), (32), (27), (28), (29), mozna latwo pokazaé, ze
5211(8), 521,(t), 5215(t) sg nieobcigzonymi estymatorami wariancji o2 arytmetycz-
nego ruchu Browna. W zwiazku z tym estymator:

s2(a, b, t) = as?y,(t) + bs2,,(t) + (1 — a — b)s2,5(t) (59)

jest rOwniez nieobcigzonym estymatorem wariancji o?¢ dla wszystkich a,b € R.
Latwo zauwazy¢, ze dla a = —1 1 b = 2 otrzymujemy estymator R-S. Wariancja esty-
matora s2(a, b, t) dana jest formuta:

2

Var[s?(a, b, t)] = <H2(u) (a + g) +

1 41+ 200\ 4(1 + 2v2)?
+ZH12(U) (b — (le(vl; )> - (le(;})) +2+4 4u2>a4t2, (60)
gdzie:
H,(v) = 2H,;(v) — H,(v) + 2 + 40?, (61)

natomiast funkcje H; i H, zdefiniowano odpowiednio w réwnaniach (21) i (22).
Funkcje H,(v) i Hp(v) przyjmuja wartosci dodatnie dla v € R. Z uwagi na ograni-
czong objetos¢ artykulu dowdd tego faktu zostanie pominiety®. W zwiazku z tym
funkcja V|[s2(a, b)] osiaga minimum dla:

4(1 + 202
b = bin(v): = (H+—(vl)’) (62)
] 2
fm o (e @ 20+ 207 .

2 B Hy, ()

Jezeli v = 0, wowczas wartos¢ parametru b, dla ktorej wariancja estymatora osiaga
minimum wynosi:

3 Wyniki mogg zosta¢ udostepnione na zyczenie Czytelnika.
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16
2—-16In2 + 77(3)

bpin(0): = 1 ~ 1,715994. (64)
Funkcja b,,;, jest parzysta. Rosngce warto$ci bezwzgledne argumentu v powoduja

monotoniczny wzrost b,,;,,; dla v — +oo funkcja ta asymptotycznie dazy do 2 (patrz
rysunek 3).

2,00 I
bmin(v)
1,95 I
] /
" il
1,90 ~

1,85 /
180 //
1,75 //
]
1,70 [yl
00 02 04 06 08 10 12 14 16 18 20

Rysunek 3. Wartosci parametru b w zalezno$ci od wartosci v,
dla ktoérych wariancja zaproponowanego estymatora osigga minimum

Zrbdto: opracowanie wlasne.

Dla » = 0 wariancja estymatora jest rowna:

16
12—16In2 + 7¢(3)

V[52(@min(0), bpin(0), )] = (2 — )a4t2 ~ 0,2840%t2. (65)

Jest ona zatem mniejsza od wariancji estymatora R-S s34 tylko nieznacznie wigksza
od estymatora G-K s2,.

Sytuacja, w ktorej posta¢ estymatora o minimalnej wariancji zalezy od warto$ci
estymowanego parametru powoduje, ze niemozliwe jest skonstruowanie najefek-
tywniejszego estymatora. Innymi stowy, aby ustali¢ posta¢ estymatora o minimalnej
wariancji, trzeba zna¢ z gory warto$¢ estymowanego parametru. Fakt ten nie ozna-
cza jednak, ze nie ma mozliwosci poprawienia efektywnos$ci znanych estymatoréw.
W praktyce, w badaniach finansowych, w ogromnej wickszosci przypadkow wyste-
puje zaleznos$¢: |ut| < ov/t, czyli warto$¢ v jest bliska 0. Do praktycznych zastoso-
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wan mozna przyjac¢ wartosci b = 1,72 i a = —0,86. Proponowany estymator ma zatem
nastepujaca postac:

s2(—0,86, 1,72, t) = 0,86(C,(C; — X)+A. (A, — X)) + 0,14(X,* — u2t?). (66)

Rysunek 4 przedstawia wykres zalezno$ci warto§ci wariancji estymatorow ?1(1:),
s2,(t), s23(t) i s2(—0,86, 1,72, t) od parametru v.

0,50 .

0,48 L | .

0,46 -------- estymator Parkinsona .

0,44 - L | |- estymator Garmana-Klassa |

0,42 S — — estymator Rogersa-Satchella

040 1 Zaproponowany estymator

0,38 4‘

0,36 ’(:,’;’:_

0,34 i ———— ____.—-Z”,

0,32 -

0,30 . _-77

028 ——— [ __- ——r

026 F————— .
0,00 0,20 0,40 0,60 0,80 1,00

Iloraz wariancji estymatora i kwadratu wariancji ruchu Browna w zaleznosci od parametru o.

Rysunek 4. Efektywno$¢ estymatorow wariancji w zalezno$ci od wartosci parametru v

Zrodto: opracowanie wiasne.

Jak zostalo to wczesniej zaznaczone, stosowanie estymatora ?(—0,86, 1,72, t)
wymaga znajomosci parametru dryfu x. W analizach szeregéw finansowych, jego
doktadna wartos¢ niemal nigdy nie jest znana i konieczna jest jego estymacja.
Powstaje zatem problem okreslenia wptywu estymacji dryfu na wtasnos$ci estymatora
s2(-0,86, 1,72, t).

Niech /i bedzie estymatorem dryfu, okreslonym na podstawie duzej préby o liczeb-
nosci n. Poniewaz estymacja zmiennos$ci przeprowadzana jest na podstawie infor-
macji z pojedynczego dnia tej proby, zatem estymator wariancji 57(—0,86, 1,72, t)
jest zalezny od estymatora dryfu ji. Zaleznos$¢ ta maleje jednak wraz ze wzrostem
liczebnos$ci proby, na podstawie ktérej konstruowany jest estymator dryfu. W dalszej
czgsci wywodu zostanie przyjete, ze zalezno$¢ ta jest na tyle staba, ze mozna ja
poming¢. W tej sytuacji zachodzi zalezno$¢ E[4i%] = i%. Mozna latwo pokazaé, ze
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obciazenie estymatora s2(—0,86, 1,72, t) bedzie wowczas rowne 0,14(u22 — [i2F2).
Z tego wynika, ze maksymalna bezwzgledna warto§¢ obcigzenia estymatora
s2(—0,86, 1,72, t) spowodowana estymacja dryfu, wynosi 0,14 max(u22, (i2%). Ozna-
cza to, ze w sytuacji gdy np. 42 = 0, wielko$¢ obcigzenia tego estymatora wyniesie
0,14020%¢ i tylko nieznacznie przekroczy obcigzenie estymatora G-K s2;(t) (patrz
rownanie (50) i rysunek 2). Ponadto konieczno$¢ estymacji dryfu nie spowoduje
wzrostu wariancji estymatora ?(—0,86, 1,72, t). Oceng obcigzenia i jego wptywu
na wariancj¢ estymatora ?(—0,86, 1,72, t), w przypadku gdy przyjete zatozenie
nie bedzie spelnione, mozna przeprowadzi¢ dla okre§lonych estymatoréw dryfu na
podstawie metody Monte Carlo.

3.3. ESTYMACJA ZMIENNOSCI STOP ZWROTU INDEKSU WIG20

W celu ilustracji przydatnosci rozwazanych estymatorow zastosowano je dla
indeksu rynku akcji WIG20 do szacowania wariancji logarytmicznych stop zwrotu
pomnozonych przez 100. Indeks ten zostat wybrany celowo, z uwagi na fakt, ze obej-
muje najwigksze i najbardziej ptynne spotki notowane na GPW w Warszawie. Jest to
istotne, poniewaz w badaniu korzystano z danych $§roddziennych, ktorych jakos¢ zalezy
w duzym stopniu od ptynnosci rynku (Doman, 2011). Zastosowano nastepujace esty-
matory: konstruowany na podstawie cen zamkniecia s24(t), G-K s2,(t), R-S s25(b)
oraz zaproponowany 57(—0,86, 1,72, t) (opisane odpowiednio rownaniami (45), (49),
(53), (66). Analize przeprowadzono dla 10-letniego okresu od 30 wrzesnia 2002 r. do
28 wrzesnia 2012 r., czyli okresu obejmujacego zardéwno okresy hossy, jak i bessy
a takze, co jest istotne, kryzysu finansowego. Skonstruowano 2513 wektoréw dziennych
stop zwrotu: (a;, ¢y, X1), (a2, €2, X3), ..., (@2513, C2513> X2513). Nastgpnie przeprowadzono

estymacje dryfu wg nastgpujgcej formuly*: g = ﬁ 122513y ~0,00032613502.

Kolejnym krokiem byto oszacowanie wariancji dla kazdego dnia w probie, czyli dla
1 <i<2513:

$20:(1) = (x; — 0)?, (67)

(ci—a;)?

?2,1(1) = >

—(2In2—1)x ;2 (68)

4 Zalozono statos¢ dryfu w czasie. Przyjeto najprostsza posta¢ estymatora dryfu. Gdyby zastosowac
efektywniejszy estymator dryfu, to nalezaloby si¢ spodziewac, ze uzyskane wyniki szacowania zmien-
nosci na podstawie zaproponowanego estymatora nie beda mniej doktadne od tych jakie przedstawiono
W pracy.
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52531 = cilc; —x D+a;(a; —x)), (69)
s2,(-0,86, 1,72, 1) = 0,86(c;(c; — x )+a;(a; — x;)) + 0,14(x;2 — 42). (70)

Dla poréwnania skonstruowano roéwniez szacunki wariancji na podstawie modelu
GARCH?>. Na podstawie kryterium informacyjnego Schwartza wybrano model
GARCH(1,3) z warunkowym rozktadem t-Studenta (oznaczony jako GARCH-t(1,3)).
Dodatkowo zastosowano réwniez najczgsciej stosowang w badaniach empirycznych
posta¢ modelu GARCH(1,1) z warunkowym rozktadem normalnym. Do estymacji
parametréw wspomnianych modeli wykorzystano odpowiednio metode najwickszej
wiarygodnosci oraz metode quasi-najwiekszej wiarygodnosci.

Do oceny doktadnos$ci szacunkow zmiennos$ci jako realizacje wariancji przyjeto
sumy kwadratéw $roddziennych stop zwrotu. Istotnym problemem przy zastoso-
waniu takich danych jest wybor odpowiedniej czestotliwosci obserwacji (patrz np.
Andersen, Bollerslev, Diebold, Labys, 2000 oraz Oomen, 2001). Z tego wzgledu
zmienno$¢ zrealizowang szacowano w roznych wariantach poprzez wyznaczenie sum
kwadratow 5-, 10-, 15-, 20-, 30- 1 60-minutowych stop zwrotu. Oceny doktadnosci
szacunkow zmienno$ci konstruowanych na podstawie rozwazanych metod dokonano
za pomocg nastepujacych miar®: odsetek przeszacowan, btad $redni ME, pierwiastek
btedu sredniokwadratowego RMSE, pierwiastek btedu $redniokwadratowego skorygo-
wany o heteroskedastyczno§¢ HRMSE, funkcja straty LINEX (a = -0,01 1 0,01) oraz
wspobtczynnik determinacji R? dla rownania regresji realizacji wariancji wzgledem
szacunkOw wariancji.

Tabela 1 przedstawia wyniki przeprowadzonej analizy w przypadku, gdy zmien-
no$¢ zrealizowang obliczano na podstawie 10-minutowych stop zwrotu. Bardzo zbli-
zone relacje pomiedzy rozwazanymi metodami szacowania zmienno$ci wystepowaly
rowniez wtedy, gdy zmienno$¢ zrealizowana byta wyznaczana dla 5-, 15-, 20-, 30-
i 60-minutowych stop zwrotu.

Otrzymane wyniki dla odsetka przeszacowan oraz btedu sredniego wskazuja, ze
szacunki zmiennos$ci konstruowane na podstawie estymatorow wykorzystujacych
dane o cenach minimalnych i maksymalnych sa znaczaco niedoszacowane. Wynika
to jednak nie ze stabej jakos$ci tych estymatorow, a z przyjetej miary zmienno$ci
zrealizowanej, w tym przypadku sumy kwadratow stop zwrotu z danych $roéddzien-
nych. Podobnie jak dla danych dziennych kwadrat sroddziemnej stopy zwrotu jest
nieefektywnych estymatorem wariancji §roddziennej stopy zwrotu. Z tego wzgledu
w tabeli 2 przedstawiono wyniki oceny doktadnosci szacunkow zmiennos$ci jed-
nakze tym razem zmienno$¢ zrealizowang szacowano na podstawie 10-minutowych

5 Nie zaobserwowano istotnej statystycznie autokorelacji, dlatego przyjeto nastepujaca specyfikacje
réwnania dla $redniej: x; = yo + &;.
6 Ich opis mozna znalezé na przyklad w pracy Fiszedera (2009).
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stop zwrotu i1 estymatora R-S. Przy takim podej$ciu stopien niedoszacowania sza-
cunkéw zmiennosci, konstruowanych na podstawie tych estymatorow znaczaco sig

zmniejsza.

Tabela 1.

Ocena doktadnosci szacunkéw zmiennosci dla indeksu WIG 20 — zmienno$¢ zrealizowana obliczana
na podstawie kwadratow 10-minutowych stop zwrotu

}i:;}r’ii[ilr?(t:_(i)ir przce):zs:ctzl\?vaﬁ ME RMSE | HRMSE (zI; I=I\I(])Ej)(l) (aL=H\-I(])Ej)(1) R?
0% 34,06 0,0811 | 4,8953 | 1,2882 1,19E-03 1,23E-03 | 0,2472
;2 (G-K) 22,24 0,7144 | 2,5562 | 0,4704 | 3,36E-04 | 3,21E-04 | 0,6532
32 (R-S) 28,21 0,6946 | 2,7346 | 0,5502 | 3,85E-04 | 3,66E-04 | 0,6230
s? 26,46 0,6087 | 2,4212 | 0,4593 | 3,02E-04 | 2,86E-04 | 0,6848
GARCH-(1,3) 66,77 0,0441 | 3,3739 | 1,0747 | 6,22E-04 | 5,26E-04 | 0,3392
GARCH(1,1) 67,29 0,0647 | 3,2964 | 1,0402 | 5,95E-04 | 5,01E-04 | 0,3821
Zrodto: obliczenia wiasne.
Tabela 2.

Ocena doktadnos$ci szacunkéw zmiennosci dla indeksu WIG 20 — zmienno$¢ zrealizowana obliczana
na podstawie estymatora R-S i 10-minutowych stop zwrotu

it | prossovari | ME | RMSE |HRMSE| (To0, | (gl | R
e 39,79 -0,5497 | 4,7246 | 2,0265 1,06E-03 1,19E-03 | 0,2480
$,%2 (G-K) 40,79 0,0836 | 2,5591 | 0,6936 | 3,18E-04 3,41E-04 | 0,5255
32 (R-S) 43,97 0,0637 | 2,8469 | 0,7834 | 3,95E-04 4,20E-04 | 0,5004
§? 45,13 -0,0221 | 2,4830 | 0,7065 | 3,00E-04 3,20E-04 | 0,5659
GARCH-t(1,3) 80,30 -0,5867 | 2,7366 | 1,5616 | 3,91E-04 3,61E-04 | 0,2965
GARCH(1,1) 81,66 -0,5661 | 2,6555 | 1,5214 | 3,69E-04 3,39E-04 | 0,3248

Zrodto: obliczenia wiasne.

Wyniki pozostaltych miernikow przedstawione w tabeli 1 wskazuja na wyrazng
przewage estymatorow wariancji wykorzystujacych dane o cenach minimalnych
1 maksymalnych nad estymatorem konstruowanym na podstawie modelu GARCH.
Rezultaty zaprezentowane w tabeli 2 sugeruja, ze przewaga badanych estymatoréw
nie jest juz tak istotna, a estymator R-S wypada nawet nieco gorzej od estymatora
wariancji konstruowanego na podstawie modelu GARCH. Wszystkie rozwazane



60 Grzegorz Perczak, Piotr Fiszeder

miary (poza HRMSE, tabela 2) wskazuja, ze najbardziej doktadne szacunki zmienno-
$ci konstruowane byly na podstawie zaproponowanego w pracy estymatora wariancji.
Oczywiscie przewaga tego podejscia nad estymatorami G-K i R-S nie zawsze jest
znaczgca i w wielu przypadkach jest prawdopodobnie nieistotna statystycznie.

4. ZAKONCZENIE

W opracowaniu przedstawiony zostat rozktad taczny stop zwrotu minimum, mak-
simum i warto$ci koncowej ruchu Browna. Dzigki wykorzystaniu tego rozktadu:

a) Udowodniono nieobcigzono$¢ najbardziej popularnych estymatoréw zmienno-
$ci: Parkinsona, G-K dla zerowej wartosci dryfu oraz R-S dla dowolnego dryfu;
innymi stowy potwierdzono zasadnicze wyniki prac jakie uzyskali autorzy tych
estymatorow;

b) Wyznaczono warto$ci oczekiwane estymatoréw Parkinsona i G-K, w sytuacji gdy
warto$¢ dryfu jest r6zna od zera;

c) Skonstruowano formuty wariancji estymatorow Parkinsona, G-K i R-S w sytuacji
gdy warto$¢ dryfu jest rozna od zera.

Autorom nie sa znane publikacje, ktore zawieratyby wyniki, o ktérych mowa jest
w punktach b) i ¢).

Ponadto zaproponowano nowy estymator wariancji procesu dla znanej niezero-
wej wartosci dryfu. Nie udato sie skonstruowac estymatora, dla ktérego wariancja
osiggataby warto$¢ minimalng niezaleznie od wartosci dryfu. Podjete badania umoz-
liwity natomiast sformulowanie estymatora, ktory dla obserwowanych na rynkach
finansowych rzedow wielkos$ci dryfu bedzie mial mniejsza wariancj¢ od estymatora
R-S. Przyjete w pracy zalozenie, ze stopy zwrotu w ciggu dnia sg realizacjami aryt-
metycznego ruchu Browna nie jest spetnione w przypadku wiekszosci szeregow
finansowych, dlatego w przyszlosci bedg konieczne dalsze badania dotyczace innych
zatozen modelowych.

Wyniki przedstawionego w pracy badania dla indeksu WIG20 wskazuja, ze sza-
cunki wariancji konstruowane na podstawie tego estymatora sa znaczaco doktadniejsze
od tych, jakie mozna uzyskaé¢ na podstawie wariancji warunkowej modelu GARCH.
Estymator ten moze by¢ w przysztosci wykorzystany do budowy modeli GARCH
1 SV, ktore sa obecnie najczgéciej stosowane do estymacji wariancji procesOw obser-
wowanych na rynkach finansowych (patrz np. prace przegladowe dotyczace polskiego
rynku finansowego Pipien, Osiewalski, 2004; Doman, Doman, 2009; Fiszeder, 2009,
Pajor, 2010), dzigki czemu bedzie mozliwe uzyskanie jeszcze doktadniejszych szacun-
kéw zmiennosci, a co wazniejsze konstruowanie trafniejszych prognoz zmiennosci.

Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu
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ESTYMACJA WARIANCJI ARYTMETYCZNEGO RUCHU BROWNA NA PODSTAWIE
ZNANYCH WARTOSCI MINIMUM, MAKSIMUM, KONCOWEJ ORAZ DRYFU

Streszczenie

W opracowaniu poruszony jest problem wyznaczenia wariancji stopy zwrotu instrumentu finanso-
wego na podstawie rynkowych notowan dziennych cen otwarcia, minimalnej, maksymalnej i zamknigcia.
Wykorzystujac znajomos¢ tacznego rozktadu minimum, maksimum i wartosci koncowej arytmetycznego
ruchu Browna dokonano analizy poréwnawczej znanych estymatoréw wariancji. Wyznaczono formuty
warto$ci oczekiwanych bardzo wielu funkcji zmiennych losowych, ktore postuzyly do konstrukcji tych
estymatorow. Ponadto, na ich podstawie zaproponowano nowy estymator wariancji. Dokonano analizy
zatozen, ktore przyjeto przy konstrukcji tego estymatora. Metodami analitycznymi poréwnano jego efek-
tywno$¢ z efektywnoscig podstawowych znanych estymatordw zmiennosci dzienne;.

Stowa kluczowe: estymator zmiennos$ci, cena otwarcia, minimum, maksimum, zamknigcia, ruch
Browna

ESTIMATION OF ARITHMETIC BROWNIAN MOTION VARIANCE WHEN VALUES OF
MINIMUM, MAXIMUM, FINISH AND DRIFT ARE KNOWN

Abstract

This paper examines the problem of calculating the variance of returns of a financial instrument
which is based upon the historical opening, closing, high, and low prices. For this purpose the joint
distribution of minimum, maximum and final values of arithmetic Brownian motion was used. It gave
a possibility to make a comparative analysis of the variance estimators. The formulae of expected values
of many random variables, which were used for the construction of these estimators were calculated.
Moreover, on the basis of those formulae, the new estimator of variance was proposed. The assumptions
that were adopted for the construction of the estimator were examined. The efficiency of the proposed
estimator was compared with the efficiency of the well-known estimators of daily volatility.

Key words: volatility estimator, open price, low price, high price, close price, Brownian motion
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STABILNOSC MALYCH GOSPODAREK WCHODZACYCH DO UNII
MONETARNEJ W SWIETLE PEWNEGO MODELU BEHAWIORALNEGO

1. WPROWADZENIE

Wspdlna waluta i zwiagzana z tym wigksza przejrzysto$¢ cen owocuje wzrostem
konkurencji w skali catej Europy, co prowadzi do stopniowej (cho¢ powolnej) niwe-
lacji r6znic w poziomach cen miedzy poszczegdlnymi krajami Unii Gospodarczej
1 Walutowej (UGW). Zjawisko to zostato udokumentowane w wielu pracach empi-
rycznych, i to nawet w okresie kiedy unia monetarna w Europie byta dopiero w fazie
planéw. Na przyktad Sosvilla-Rivero i Gil-Pareja (2002) wykazali systematyczng kon-
wergencj¢ poziomoéw cen towardw podlegajacych wymianie (ang. tradables) w latach
1975-1995. W pracach Rogers, Hufbauer i Wada (2001) oraz EBC (2005) wykazano,
ze zroéznicowanie cen spadlo w UE do poziomu typowego dla Standéw Zjednoczo-
nych. Wnioski z nowszych publikacji sg nieco bardziej niejednoznaczne. Na przyktad
Parsley i Wei (2008) twierdza, ze wspolna waluta nie pomogta zredukowaé roznic
w poziomach cen w poszczegdlnych krajach strefy euro. Podobnie sceptyczna jest
Wolszczak (2010).

W pracy Konopczynski (2006) proces konwergencji cen ujelismy w formie
modelu behawioralnego, opartego na matematycznym opisie reakcji podmiotow
gospodarczych na nierownowagg. Celem tego artykutu jest uogélnienie owego modelu
poprzez wprowadzenie opisu dynamiki zapaséw (na wzor przedstawionego w pracy
Konopczynski, 2009), a takze opisu konwergencji stop procentowych na obszarze
UGW. Poniewaz konwergencja cen jest procesem dlugotrwatym, prezentowany model
nalezy traktowa¢ jako $redniookresowy (o horyzoncie czasu rzedu kilkunastu lat)!.

W pracach teoretycznych dotyczacych UGW z reguly zaklada si¢ jednakowy
poziom stop procentowych na obszarze calej unii — zob. np. Temperton (2001),
Pentecost, van Poeck (2001), Wyplosz (2006), Carlberg (2007), de Grauwe (2007).
Zatozenie to wynika z braku ryzyka kursowego oraz braku ograniczen w przeptywach
kapitatu. W odniesieniu do Europejskiej Unii Monetarnej to zalozenie w zasadzie

1" Nie chcemy uzywac¢ okreslenia ,,modele dtugookresowe”, poniewaz abstrahujemy tutaj od proce-
sow akumulacji wielkosci istotnie wplywajacych na wzrost gospodarczy w dtugim okresie, np. kapitatu
produkcyjnego czy kapitatu ludzkiego, dtugu publicznego.
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bylo zgodne z rzeczywistoscig, az do momentu wybuchu tzw. kryzysu zadtuzenia
w strefie euro, ktory pokazat, ze ryzyko niewyptacalnosci ma bardzo istotne znaczenie
dla poziomu stop procentowych. Gdy kryzys dobiegnie konca, roznice w poziomach
stop procentowych prawdopodobnie znéw zanikna.

Z tych wzgledow wazng czg$cig przedstawionego modelu jest matematyczny
opis konwergencji stop procentowych. W opisie tym dopuszczamy taka sytuacje,
w ktorej w pewnym momencie poziom stop procentowych w kraju istotnie odbiega
od poziomu w pozostatych panstwach UGW, ale z czasem mechanizm rynkowy
(przepltywy pieniadza) niweluje te réznicg. Sadzimy, ze opis ten odpowiada obecnej
sytuacji strefy euro, w ktorej w wielu niewielkich (w sensie gospodarczym) pan-
stwach stopy procentowe pozostaja bardzo wysokie w poréwnaniu do krajow tzw.
twardego jadra. Przedstawiony model ma tez drugg interpretacje. Moze on opisywac
proces konwergencji uruchamiany z chwila wejscia do unii monetarnej nowego kraju,
w ktorym poczatkowo stopy procentowe odbiegaja od $redniej dla catej UGW.

Struktura artykulu jest nastepujaca. W punkcie 1 przedstawiamy konstrukcje
modelu wraz ze wszystkimi zalozeniami. Nastgpnie definiujemy stan rownowagi
1 badamy warunki konieczne 1 wystarczajace (lokalnej asymptotycznej) stabilnosci.
Maja one posta¢ do$¢ skomplikowanych ograniczen na parametry behawioralne
modelu. W celu zilustrowania tych wnioskoéw, w punkcie 4 przedstawiamy symulacje
numeryczne, a w punkcie 5 przygladamy si¢ doktadniej parametrom majacym istotne
znaczenie dla stabilnos$ci gospodarki. Na koniec przedstawiamy dynamiczng analizg
procesu przejscia pomiedzy dwoma stanami rownowagi, wywotanego przez rozluz-
nienie polityki fiskalne;.

2. KONSTRUKCJA MODELU

Model przedstawiony w artykule Konopczynskiego (2006) rozbudujemy dodajac
do niego dwa rownania. Pierwsze opisuje ksztalttowanie si¢ cen w kraju w odpowiedzi
na nadmierny lub zbyt niski stan zapasow, a drugie odzwierciedla przeptywy pienia-
dza wywotane zréznicowanym poziomem stop procentowych.

Zalézmy, ze istnieje pewien normatywny wskaznik zapasow w gospodarce, okre-
Slony przez egzogeniczny parametr z, zdefiniowany jako optymalny stosunek zapasow
Z do produkcji Y. Zmienna Z obejmuje zapasy produktow gotowych oraz potprodukty
i materiaty do produkcji. Utrzymywanie rezerw materiatow i potproduktéw wiaze sie
z technologia — proces produkcji jest roztozony w czasie. Natomiast zapasy produktow
gotowych (do sprzedazy) sg utrzymywane z dwdch, co najmniej, powodow. Pierwszy
to che¢ unikniecia sytuacji, w ktorej w razie nieoczekiwanego wzrostu popytu firma
musialaby odmowi¢ klientom dostawy towarow z powodu ich braku w magazynach.
Drugi, to przyczyny ekonomiczne zwigzane z minimalizacjg kosztu produkcji2. Jezeli

2 Wiecej na ten temat w Sachs, Larrain (1993, str. 131-133). Fundament pod wspotczesne teorie
zapasOw potozyla pionierska praca Holt et.al. (1960).
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w pewnym momencie zapasy w kraju sg nadmierne (Z > z7Y), to firmy redukujg ceny,
i odwrotnie. Zalezno$¢ te zapiszemy w formie rownania behawioralnego?:

P:gl-(z—ij.P, (1)

przy czym parametr reakcji & > 0.

Oczywiscie zmiana stanu zapasow jest rdwna roznicy miedzy zagregowanym
popytem na produkty krajowe, a wielkoscig produkcji, co zapisujemy w formie row-
nania definicyjnego:

Z':Y—[AP(II,T{)+G+H], )

gdzie T i G — przychody i wydatki budzetu panstwa (zmienne egzogeniczne);
AP — absorpcja sektora prywatnego (suma konsumpcji i inwestycji tego sektora);
r — realna stopa procentowa w kraju; H — saldo bilansu handlowego.

Jezeli nominalna stopa procentowa w kraju (R) przewyzsza $rednig stope unijng
(R*), to nastepuje naptyw pienigdza do kraju:

M?® =g, (R—R¥)-M?". 3)

Parametr ¢, > 0 jest wskaznikiem mobilnosci kapitalu finansowego w unii. W uprosz-
czeniu proces ten mozna sobie wyobraza¢ nastepujgco. Jesli R > R*, to podmioty
krajowe chetnie zaciggajg kredyty w bankach zagranicznych (w innych krajach strefy
euro), a oszczednosci — zardwno krajowe jak i zagraniczne — sg lokowane w bankach
krajowych. W rezultacie stopniowo rosnie ilo$¢ pieniagdza w kraju (podaz pienia-
dza MS). Parametr ¢, > 0 odzwierciedla tempo tego procesu i oczywiscie w poszcze-
gblnych krajach moze by¢ rézny nawet ze wzgledow kulturowych czy jezykowych,
nie méwiac o roznicach w rozwoju systemu finansowego.

Zaktadamy ponadto, ze rynek pienigdza w kraju funkcjonuje doskonale sprawnie,
dzigki czemu realny popyt na pienigdz L(Y,R) jest w kazdym momencie rowny jego
realnej podazy M5/P. Korzystajac z twierdzenia o funkcji uwiktanej mozemy wow-
czas zdefiniowa¢ funkcje:

R=R(Y,M",P), gdzie: Ry >0, R, s <0, Rp>0. 4)

Podobnie mozna wyobraza¢ sobie proces konwergencji cen. Jezeli ceny w kraju
s nizsze niz za granica, to bilans handlowy ulega poprawie, i odwrotnie. W uprosz-
czeniu, jezeli P < P*, to ($rednio rzecz biorac) optaca si¢ eksportowac towary za
granicg, a nie optaca si¢ ich importowac. Pomijajac takie ,,drobiazgi”, jak towary nie

3 Kropka nad symbolem zmiennej oznaczamy pochodng wzgledem czasu, np. Z = dZ(¢) / dt.
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podlegajace wymianie (np. nieruchomosci czy niektdre ustugi) oraz koszty transportu,
zatozenie to mozna sformalizowa¢ w postaci rownania rozniczkowego:

H=g[1-P/P*. (5)

Parametr &; > 0 odzwierciedla tempo zmian bilansu handlowego, wywotanych roz-
biezno$cig cen w kraju i za granicg. Warto$¢ tego parametru jest tym wyzsza, im
sprawniej funkcjonuje konkurencja, im wigksza jest swoboda przeptywu towarow
i uslug na obszarze UGW, im nizsze sg koszty transportu itp.

Wprowadzmy funkcje zagregowanej podazy S(P), ktora opisuje optymalng
(maksymalizujaca zysk) wielko$¢ produkcji w zaleznos$ci od poziomu cen P, przy
egzogenicznie danym zasobie kapitatu i stawkach ptac. Jest to standardowa w makro-
ekonomii konstrukcja, ktorej opis znalez¢ mozna na przyktad w podrgczniku Romer
(1996), str. 214-222. Proces dostosowania produkcji do poziomu optymalnego moze
wymagac czasu — trzeba zatrudni¢ i przeszkoli¢ ludzi, zwigkszy¢é moce produkcyjne
itp. Zatdozmy zatem, ze jesli w pewnym momencie produkcja odbiega od poziomu
optymalnego, wowczas firmy koryguja wielko$¢ produkcji o okreslong czes$¢ (propor-
cj¢) odchylenia od optimum. Reakcje firm wyraza rownanie:

Y =&[S(P)- Y], gdzie &3 >0. (6)

Gwoli wyjasnienia, w makroekonomii na ogét przyjmuje si¢ zatozenie o tzw.
neutralno$ci pieniadza, zgodnie z ktérym inflacja nie wplywa na poziom produkcji.
Tymczasem funkcja zagregowanej podazy w rownaniu (6) wyraza dodatnig zaleznos¢
miegdzy produkcja w kraju a poziomem cen. Nie chodzi tu jednak o inflacje wywo-
tang przez nieoczekiwany wzrost podazy pienigdza, lecz o zjawisko konwergencji
cen w unii monetarnej. Poziom cen P zmienia si¢ w naszym modelu niekoniecznie
w bezposrednim zwigzku z podaza pieniadza. Na przyklad, jesli P < P*, to stopniowy
wzrost cen w kraju jest wywotany przez nadwyzke popytu ze strony innych panstw
UGW. W odpowiedzi na nieréwnowage rynkowa na rynku krajowym, przejawiajaca
si¢ malejacymi zapasami, producenci zwigkszaja produkcje¢ zgodnie z rownaniem (6)
oraz podnosza ceny zgodnie z roéwnaniem (1).

Reasumujac, model ma posta¢ uktadu pigciu rownan rézniczkowych:

H=g¢,[1-P/P¥,

Z=Y-[4"(Y,T,n+G+H],

: . Z

P—gl‘(Z—Yj'P, (7)

M® =g,(R-R*)-M*,

Y=¢,[S(P)-Y],
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gdzie r=R-P/P, natomiast R= R(Y,MS ,P). Wszystkie parametry reakcji
+ -+

g (i=1,...,4) sa z zatozenia dodatnie. Ponadto przyjmujemy, ze wielkoSci egzoge-
niczne T, G, P* R* a takze parametr z sg stale w czasie. Obowigzuja standardowe
zatozenia o znakach i wielkosciach pochodnych poszczegdlnych funkcji — por.
Konopczynski (2006):

AYE(Oal]aAT<O’Ar<Oa SP>05RY>09RM<O9RP>O' (8)

3. STAN ROWNOWAGI I JEGO STABILNOSC

Stan réwnowagi (stan stacjonarny) stanowi takie rozwiazanie (H,Z,P,M 5.Y)
uktadu (7), ktore jest stale w czasie. Gospodarka znajduje si¢ w tym stanie wowczas,
gdy prawa strona kazdego z pigciu rownan modelu jest rowna zeru, a zatem w stanie
roOwnowagi:

1) poziom cen w kraju jest taki sam jak w pozostatych krajach unii monetarne;j:

P=P*,

2) popyt na towary krajowe jest rowny ich produkcji: AP, T, A +G+H=Y,

3) zapasy s3 na poziomie normatywnym (optymalnym dla producentow): Z =ZY ,
4) nominalna stopa procentowa w kraju jest rowna $redniej unijnej: R = R *,

5) producenci maksymalizuja zysk: ¥ = S(P).

Zajmijmy si¢ teraz kwestig stabilno$ci stanu stacjonarnego. Ze wzgledu na
nieliniowo$¢ uktadu réwnan (7), (bez dodatkowych zatozen) matematycznie badaé
mozemy jedynie lokalng asymptotyczng stabilno$¢ stanu réwnowagi. Linearyzujac
uktad (7) poprzez rozwinigcie funkcji nieliniowych w szeregi Taylora w otoczeniu
stanu stacjonarnego, otrzymujemy liniowy uktad réwnan roézniczkowych, opisujacy
przyblizona dynamike gospodarki w poblizu stanu rownowagi. Uklad ten ma postac:

H

€)

Il
'
22 % Nw

28 % N

gdzie H=H-H,Z=Z-Z, 6 P=P-P, M=M5 —1\75, ¥Y=Y-Y. Macierz 4 jest
iloczynem macierzy postaci 4 = DB, gdzie:
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[e4/P* 0 0 0 0
0 1 0 0 0
D= 0 0 gP/Y 0 0|, (10)
0 0 0 &MS 0
0 0 0 0 &
[0 0 -1 0 0 ]
1 —g 4; /Y —A;Rp —A:Ry; 1-Ay —A:(Ry —£Z/Y)
B=|0 -1 0 0 z . (1D
0 0 R Ry; Ry
0 0 S5 0 -1

Bez dodatkowych zatozen, zbadanie stabilno$ci stanu stacjonarnego (ze wzgledu
na liczbe rownan modelu) jest skomplikowane. Dlatego na poczatek sprawdzimy, czy
spelnione sg warunki konieczne stabilnosci, jakimi sg*:

1) tr4 <0 (jako, ze $lad macierzy jest rowny sumie pierwiastkow charakterystycz-
nych),

2) det A <0 (co wynika z twierdzenia, ze jezeli pierwiastki charakterystyczne macie-
1zy A sg ujemne, to wyznacznik tej macierzy ma znak (—1)", gdzie n to wymiar
macierzy A).

Jak tatwo obliczy¢,

trd=—¢; A;/}7+£2]\73 Ri;—¢&3.

Zauwazmy, ze przy standardowych zatozeniach (8) pierwszy skladnik tej sumy
jest dodatni, a dwa kolejne sg ujemne. Zatem tr4 < 0 wtedy i tylko wtedy, gdy para-
metr ¢, jest dostatecznie maly i/lub parametry &, oraz &5 sa dostatecznie duze. Z tego
wynika, ze warunkiem koniecznym, aby stan réwnowagi byt stabilny jest:

— dostatecznie staba reakcja cen na niepozadane zmiany zapasow i/lub,

— odpowiednio wysoka mobilnos¢ pieniadza w unii monetarnej i/lub,

— odpowiednio wysoka predkos¢ reakcji przedsiebiorstw na nieoptymalny poziom
produkc;ji.

4 Zob. Gandolfo (1997, str. 254).
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Drugi konieczny warunek stabilnosci (det 4 < 0) przy przyjetych zalozeniach
jest spelniony. Jak wiadomo, det 4 = det D - det B), a poniewaz przy zatozeniach (8)
det D > 0, zatem det 4 < 0 < det B < 0). Nietrudno obliczy¢, ze detB=R;; <0,
zatem det 4 < 0.

Powyzsza analiza warunkow koniecznych stabilno$ci nie daje jeszcze satysfak-
cjonujacego obrazu stabilnosci stanu rownowagi. Pelniejszych wnioskéw dostarczy¢
moze dopiero pelna analiza warunkow koniecznych i dostatecznych stabilnosci, ktora
mozna przeprowadzi¢ korzystajac z warunkow Routh-Hurwitz oraz (alternatywnych)
warunkow Liénarda-Chiparta. Jak wiadomo, stan rownowagi jest stabilny wtedy
i tylko wtedy, gdy wszystkie pierwiastki charakterystyczne wielomianu charaktery-
stycznego macierzy A4,,, maja ujemne czesci rzeczywiste. Wielomian charaktery-
styczny macierzy 4 ma postac: det(4 — Al), gdzie I to macierz jednostkowa n-tego
stopnia. Natomiast rownanie charakterystyczne powstaje przez przyroOwnanie wielo-
mianu charakterystycznego do zera. Rownanie to mozna zapisa¢ w postaci:

W(A) = wod" +w A"+ w, A+ w, =0, (12)
przy czym zakladamy, ze wy > 0.6 Zdefiniujmy nast¢pujace wyznaczniki:

wi Wo 0 0
W Wo 0

Wy Wo w3 %) Wy Wo

R1:W1, R2: . R3:W3 Wy Wi, R4: s ey
W3 Wy Ws Wy %] %)

W5 Wyu W3

Wy We Wy Wy

przy czym wszystkie te elementy w;, dla ktorych i > n sg rowne zero.

Warunki konieczne i dostateczne stabilnosci (Routh-Hurwitz): Wszystkie pier-
wiastki rownania charakterystycznego (12) maja ujemne czesci rzeczywiste wtedy
i tylko wtedy, gdy:

R; >0, dla kazdego i = 1,...,n. (13)

Alternatywne warunki Liénarda-Chiparta: Wszystkie pierwiastki rOwnania cha-
rakterystycznego (12) majg ujemne czesci rzeczywiste wtedy i tylko wtedy, gdy
spetniony jest jeden z warunkow’:

5 Zob. Gandolfo (1980, str. 248-251) lub Brock, Malliaris (1996, str. 75-77).
¢ Gdyby wy nie bylo dodatnie, to mnozymy réwnanie obustronnie przez (-1).
7 Zob. Gandolfo (1980, str. 251).
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@w,>0,w,»,>0,..;R >0,R;>0, ..., (14a)
bG)w,>0,w,»,>0,..;R,>0,R;>0, ..., (14b)
©Cw,>0,w,.;>0,w,3>0,..;R >0,R;>0, ..., (14c¢)
Dw,>0,w,;>0,w,3>0,..;R,>0,R;>0, ... . (144d)

Jak wynika z (14), w przypadku, gdy n = 5, stan stacjonarny jest lokalnie asymp-
totycznie stabilny wtedy i tylko wtedy, gdy spetniony jest jeden z czterech (alterna-
tywnych) uktadow nieréwnosci:

(@) ws>0,w;>0,w;>0; R >0,R; >0, Rs >0, (15a)
(b) ws >0, w3 >0, w; >0; R, >0, Ry >0, (15b)
() ws>0,wy >0, w,>0,wy>0; R >0,R;y>0,Rs >0, (15¢)
(D) ws>0,wy >0, wy,>0,wy>0; Ry>0, Ry > 0. (15d)
Wyznaczajac wspotczynniki wielomianu charakterystycznego

W(/"t)zwo/”t5 +w1/14 +oFwyd+ws =0, (16)

dostajemy m.in.: ws =(-1/Y)M* Rizs 16,634 . Wyrazenie to jest dodatnie (przy
standardowych zalozeniach), a wigc warunek ws > 0 jest spelniony. Zauwazmy, ze
Rs = ws Ry, co wynika bezposrednio z postaci tych wyznacznikow:

Wy Wo 0 0 0

W W 0 0
w3 Wy W Wo 0
Wi Wy W Wy .
R4 = , Zas R5 =Ws Wyu W3 Wy W|. (17)
Ws  Wyu W3 W)
0 0 W5 Wy W3
Wy Wg W5 Wy
0 0 0 0 ws

Z powyzszego oraz z faktu, ze ws > 0 wynika, ze Rs > 0 wtedy i tylko wtedy, gdy
R, > 0. Zatem w uktadach nierownosci (15) wyznacznik Rs; mozemy zastapi¢ (mniej
skomplikowanym) wyznacznikiem R,. Zauwazmy tez, ze wy = 1, a wigc warunek
wy > 0 réwniez jest spetniony. Ponadto, obliczajgc w, dostajemy nastgpujace wyra-
zenie:



Stabilnos¢ matych gospodarek wchodzqcych do unii monetarnej ... 71

wy :%'{SZMSRMS [_F(I_AY)SF‘93 _‘94]+g384}'

Latwo sprawdzi¢, ze przy standardowych zatozeniach w, > 0, a wiec i ten warunek
jest spetniony. Z powyzszych uwag wynika, ze warunki konieczne i dostateczne stabil-
nos$ci (15) sa spetnione, gdy spetniony jest jeden z ponizszych uktadéw nieréwnosci:

(@ w3 >0; w; >0; Ry > 0; R3 >0, Ry >0, (18a)
(b) w3 >0; w; >0; Ry >0, Ry > 0, (18b)
C©)wy,>0; R >0; R3>0,R, >0, (18¢c)
(d) w,>0; Ry >0, Ry > 0. (18d)

Po glebszej analizie okazuje si¢, ze wszystkie powyzsze uklady nierdéwnosci sg
bardzo ztozone. Wzglednie najprostszy jest uktad (18d), ktéry w zwigzku z tym pod-
damy analizie. Rozpatrzmy zatem po kolei trzy nierownosci (18d). Po obliczeniach
otrzymujemy

%) Z—MSRM582€3 +51[_ A;(ﬁRF +MSRMS£'2)/?+(A; _ﬁZS}?)g:; /}7]
Zatem w, > 0 wtedy 1 tylko wtedy, gdy

&

—

? - —

| = 4,(PR, + M*R_,5,)/Y +(4, - PZS,)&, /Y | > M°R_,.  (19)
&85 \

We wzorze tym zaznaczone zostaly znaki poszczegdlnych wyrazen (przy standardo-
wych zatozeniach). Wyrazenie w nawiasie kwadratowym jest dodatnie wtedy i tylko
wtedy, gdy
) TS
Az (PRp + M° Rizs €,)
Az — PZSp '

£ < (20)

Zauwazmy, ze jezeli zachodzi (20), to w, > 0 dla dowolnych wartosci parametrow
reakcji ¢;. Jesli jednak (20) nie zachodzi, to wyrazenie w nawiasie kwadratowym

w nieréownosci (19) jest ujemne. Wowczas w, > 0 wtedy 1 tylko wtedy, gdy iloraz
£

jest mniejszy od pewnej dodatniej liczby. Jesli zatem nie zachodzi (20), to
£783

warunek w, > 0 jest spetniony wtedy i tylko wtedy, gdy parametr ¢, jest dostatecznie
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maty i/lub parametry &, oraz ¢; sg dostatecznie duze. Warto zauwazy¢, ze podobny
wniosek (cho¢ inng nieréwno$¢) otrzymalismy wyzej, analizujac $lad macierzy A.

Przyjrzyjmy si¢ teraz drugiemu z warunkow (18d). Wyznacznik R, ma ztozong
posta¢, ale mozna go zapisa¢ w nastepujgcej postaci®:

Rz 2—8253MSRA75 (83 —gzﬁsRﬁs)'Fgl []+ 512 []

+

Zauwazmy, ze R, jest ciagla funkcjg m.in. parametru ¢;, przy czym R,(¢;) > 0 dla
g, = 0, skad wynika, ze R, > 0, jezeli parametr ¢, jest dostatecznie maty®.
Ostatni z warunkéw (18d) jest najbardziej ztozony, poniewaz

Ry=g-x+ef [+ [ ]+ [], gdzie x= %4(5253MSRMS)3(53—52MSRMS) .

Latwo sprawdzi¢, ze przy standardowych zatozeniach x < 0. Zauwazmy, ze podobnie
jak R,, réwniez R, jest ciggla funkcja m.in. parametru &, przy czym Ry(g;) = 0 dla
e = 0 oraz OR, /0, — x < 0, gdy &, — 0". Z tego wynika, Ze jezeli parametr ¢; jest
dostatecznie maty, to R4 < 0. Jezeli zatem stan stacjonarny ma by¢ stabilny, to para-
metr & nie moze by¢ dowolnie matg liczba. Standardowe zalozenia nie determinuja,
niestety, znakdw wyrazen oznaczonych kropkami, a wigc nie ma pewnosci, czy przy
kazdym zestawie warto$ci parametrow ¢; (i = 2,3,4) istnieje taka warto§¢ parametru
e1, dla ktorej R, > 0.

4. WARUNKI STABILNOSCI

Przeprowadzona analiza prowadzi do nastgpujacych wnioskow:

1) Jest mozliwe podanie uktadu (trzech lub wigcej) nierownosci stanowigcych
warunki konieczne i dostateczne stabilno$ci w naszym modelu. (Moga to by¢ np.
warunki (18d), po uwzglednieniu wynikoéw obliczen.) Sg one jednak tak ztozone,
ze nie jest mozliwe ich rozwigzanie, przy do tej pory sformutowanych ogélnych
zatozeniach.

2) Tylko niektére z tych warunkdéw posiadajg interpretacje ekonomiczng. Sprowadza
si¢ ona do gornych i/lub dolnych ograniczen natozonych na parametry reakcji ¢;.

3) Nie mozna dowies¢, ze dla dowolnych warto$ci parametrow modelu spetniajacych
standardowe zalozenia, istnieje taki zestaw warto$ci parametrow reakcji ¢;, dla
ktorych stan stacjonarny jest stabilny.

8 Miejsce kropek zajmujg ztozone wielomiany o znakach nie poddajacych sie analizie (przy przy-
jetych zatozeniach).
9 Jest to warunek dostateczny (cho¢ niekonieczny), aby wyznacznik R, byt dodatni.
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4) Prawdopodobnie, aby stan stacjonarny byl stabilny, niektdre parametry reakcji
musza miesci¢ si¢ w okreslonych granicach. Na przyktad stwierdzilismy wyzej,
ze parametr ¢; nie powinien by¢ ani zbyt niski, ani zbyt wysoki'©.

5. EKSPERYMENT NUMERYCZNY

W celu numerycznego zbadania stabilno$ci stanu stacjonarnego, przedstawimy
wyniki prostych symulacji. W modelu z zatoZenia state w czasie sg wielko$ci egzo-
geniczne: R*, P* T, G, z. Przyjmijmy nastepujace funkcje wystepujace w rownaniach
dynamiki:

APV, T,r)=A4 +a (Y- T) — ayr, gdzie 4,a, > 0, a;, € (0,1],
R(Y,MS,P):FIY—}’z(MS/P), gdZie 71,7'2>O, (21)
S(P) = §,P, gdzie s; > 0.

Po uwzglednieniu tych zatozen, model dynamiczny (7) redukuje si¢ do postaci:

H =¢g,[1-P/P*,

Z=Y-[Ad+a, (Y -T)—a,r +G+H],

. - Z

P:gl-[z—Yj-P, (22)

M® =g,(R-R*)-M?,

Y=g, [s,P-Y],

gdzie r=R — P/ P oraz R = r|Y — r, (M5/P). Stan stacjonarny wyznaczamy przyrow-
nujac prawe strony uktadu (22) do zera. Otrzymujemy wowczas:

P=P* R=R*, 7=R, Y=s5,P, Z=ZY,

— o~ _ —¢ - nY-R
H=-A-a/Y-T)+ayr-G, MS=p.21"% (23)

r

10 Cho¢ nie jest to warunek konieczny stabilnosci — przy pewnych specyficznych zatozeniach istnie¢
moze tylko jedna (dolna lub gorna) granica stabilnosci dla ¢;; por. symulacje ponize;j.
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Otrzymany uktad réwnan rézniczkowych (22) nie jest liniowy (ze wzgledu chociazby
na zalezno$¢ R od M5, Y i P), ale jego dynamike w otoczeniu stanu rOwnowagi mozna
w przyblizeniu opisa¢ uktadem liniowych rownan roézniczkowych. Jak juz wiemy,
uktad rownan dynamiki zlinearyzowanego modelu mozna zapisa¢ w postaci macie-
rzowej (9), przy czym macierze D i B maja obecnie nastgpujacg postac (por. (10)

i (11)):

[eq/P* 0 0 0 0
0 1 0 0 0
D= 0 0 gP/Y 0 0|, (24)
0 0 0 &MS 0
| 0 0 0 0 &
0 0 -1 0 0 ]
-1 ga, /Y azrzﬂs —ayr, l—a;+ay,(n—&Zz/Y)
B=|0 -1 0 0 7 . (25)
0 0 rZIWS -7 n
0 0 s 0 -1

Rozwiazanie zlinearyzowanego uktadu rownan roézniczkowych (9) z macierzami
D, B postaci (24), (25) mozna przedstawi¢ w formie:
H()-H |
Z -7
5 .
Py -P |=Dsie™h, (26)
M°()-M

Y(t)-Y

gdzie e jest statg Eulera, 4; (i = 1,...,5) sg pierwiastkami charakterystycznymi macie-
rzy A = DB, natomiast 4’ odpowiadajagcymi im wektorami wtasnymi macierzy A.
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Jezeli znamy stan poczatkowy gospodarki w momencie ¢ = 0, czyli wartosci H(0),
Z(0), P(0), M5(0) oraz Y(0), to state s; wyliczamy z uktadu (26) dla 7 = 0.

Przeanalizujmy prosty, czysto hipotetyczny przyklad, przyjmujac nastepujacy
bazowy zestaw parametrOw oraz warto$ci poczatkowych!!:

&1 20,05, 8220,3, &3 :0,5, 8420,5, 2230, a 20,95, a) 2120,

z=0,25, n=0,002, r, =0,004, R*=5%, P*=1, G=T=300, 27

H(0)=0, Z(0)=250, P(0)=0,9, M5(0)=310, Y(0)="720.

Wyjadnijmy, ze przyjgte wartosci nie sa oparte na zadnych danych statystycznych.
Cze$¢ z tych parametrow datoby si¢ by¢ moze skalibrowaé w oparciu o takie dane,
jednak wiekszo$¢ (a z pewnos$cig wszystkie parametry reakcji ¢;) nie ma zadnego
odpowiednika w statystyce. Dlatego prezentowane wyniki obliczen nalezy traktowac
wytacznie jako ilustracje dzialania modelu.

Przy zatozeniach (27), warto$ci zmiennych w stanie stacjonarnym obliczone ze wzo-
row (23) wynoszg:

Y =800, Z =200, H=1, M5 =3875. (28)

Macierz A ma w naszym przykladzie postac:

0 0 -0,5 0 0
-1 0,0075 186 —-0,48 0,288125
A=| 0 -0,0000625 0 0 0,000015625 |.
0 0 180,188 —0,465 0,2325
| 0 0 400 0 -0,5

Obliczajac pierwiastki charakterystyczne tej macierzy dostajemy par¢ sprze¢zo-
nych pierwiastkow zespolonych 1; = o + fi, 1, = a — i, gdzie a = —0,00749609,
£ = 0,0511086 oraz trzy pierwiastki rzeczywiste A3 = —0,58482, 14 = —0,344159,

11 Zestaw ten w znacznej czeci pokrywa si¢ z warto$ciami przyjmowanymi we wcze$niejszych
naszych pracach, co ulatwia porownanie wynikéw symulacji.
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As = —0,0135288.12 Pierwiastkom zespolonym odpowiada para sprzezonych wektorow

wilasnych A! = vl + iv? oraz h? = v! — 2, gdzie:

[ —0,00583144 | [0,00326971 ]
0,62014161 0

v =] 0,00024679 |, v* =|0,00064509 |,

0,27847903 0,47592264

| 0,25209558 | 0,49776912 |

natomiast pierwiastkom rzeczywistym 43, 44 1 45 odpowiadaja rzeczywiste wektory
wlasne:

[—0,00007037 | 0,00015691 | [—0,02985783
~0,67316081 0,66403437 —0,34094481
h* =|-0,00008231 |, h* =|0,00010800 |, 4> =| —0,00080788 |.
—0,62942665 0,69441304 ~0,66452791

| 0,38817083 | 10,27721624 | |- 0,66427942 |

Trajektorie zmiennych endogenicznych modelu w postaci trygonometrycznej
mozna wyrazi¢ wzorem:

THo | [ H ]
Z(t) Z

5 .
P(t) |=| P |+s (vl cos St —v* sin ﬂt)em +5, (v2 cos Bt —v' sin ﬂt)em + ZS,-e/l'thl . (29
i=3

VROGINR
LY@ | | Y|
State s; (i = 1,...,5) znajdujemy rozwiazujac liniowy uktad réwnan, powstaty

przez podstawienie do (29) warto$ci zmiennych w momencie poczatkowym. Uktad
ten ma postac:

12 Wszystkie te pierwiastki maja ujemne cze$ci rzeczywiste, co na mocy twierdzenia Lapunowa
zapewnia lokalng asymptotyczng stabilno$¢ stanu rownowagi.



Stabilnos¢ matych gospodarek wchodzqcych do unii monetarnej ... 77

CH©O) | | H

Z(0) Z

PO) |=| P | + s1v1+s2v2+25:sl-hi. (30)
M) | |iS =
YO | | Y ]

Rozwiazujac ten uktad otrzymujemy: s; = 99,7053, 5, = —199,087, s; = —7,81659,
s4 = 29,8086, s5 = —7,92119. Podstawiajac wyliczone wartosci do (29) otrzymujemy
wzory na trajektorie poszczegolnych zmiennych, wychodzace z danego stanu poczat-
kowego.

Ponizszy rysunek przedstawia ciagle trajektorie (¥(¢), R(¢)) oraz (Y(¢), P(f)) wyli-
czone w opisany sposob, gdzie R(7) = r1 Y(t) — ry(MS (t)/P (¢)). Startujac ze stanu
poczatkowego (Y(0),R(0),P(0),...) = (720,6.22%,0.9, ...), gospodarka zmierza
z czasem do stanu stacjonarnego lezacego w punkcie przecigcia krzywej IS i prostej
R = R* = 5% (na pierwszym rysunku). Odpowiada mu punkt przeciecia prostych AS
1 AD (na drugim rysunku).

10% -

R

5% -

0,9 4

0% . . . ; ! 0,8 . T T ; )
650 700 750 800 850 y 900 650 700 750 800 850 y 900

Rysunek 1. Zbiezno$¢ do stanu rownowagi w przyktadowych symulacjach

Jak wida¢, gospodarka znajduje si¢ caly czas blisko krzywej AS, co wynika stad,
ze w przedstawionym przyktadzie firmy silnie (szybko) reaguja na nieodpowiedni
poziom produkcji (parametr reakcji g5 jest wzglednie wysoki), a ponadto przypadkiem
poczatkowy poziom produkcji (720) jest réwny optymalnemu przy poczatkowym
poziomie cen (0,9). Punkt poczatkowy lezy zatem na krzywej AS'3.

13 Dla zaspokojenia wlasnej ciekawo$ci zmieniali$my Y(0) tak, aby punkt poczatkowy lezat daleko
od krzywej AS. Okazalo si¢, ze nawet w takich przypadkach trajektoria bardzo szybko dochodzi do
krzywej AS i porusza si¢ w przyblizeniu wzdtuz niej.
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Trajektorie poszczegdlnych zmiennych modelu majg posta¢ typowych, sinuso-
idalnych krzywych o gasnacej amplitudzie. Dlatego nie przedstawiamy tu zadnych
wykresOw w przestrzeni stanow!4. Zamieszczamy natomiast cztery rysunki ilustrujgce
trajektorie niektorych par zmiennych w przestrzeni fazowej, uzyskane z rozwigzania
modelu ciggtego (linia ciggta) 1 jego dyskretnego odpowiednika (linia przerywana).
Jak wida¢ z wykresow, model dyskretny stanowi do$¢ dobre przyblizenie modelu
ciaglego — ogblny ksztatt trajektorii w obu przypadkach jest podobny. Istotna rozbiez-
no$¢ pojawia si¢ jedynie na poczatku horyzontu.

1,14

09 1 --mmm AN e

0,8 : : : : : ) " 08 T T )

0 50 100 150 200 250 300 -1 0 1 2 3

Rysunek 2a. Trajektorie w przestrzeni fazowej otrzymane przy bazowym zestawie parametrow
dla modelu ciagtego (linia ciagta) i jego dyskretnego odpowiednika (linia przerywana)
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Rysunek 2b. Trajektorie w przestrzeni fazowej otrzymane przy bazowym zestawie parametrow
dla modelu ciaglego (linia ciagla) i jego dyskretnego odpowiednika (linia przerywana)

14 Na podstawie podanych wynikow mozna samodzielnie wykresli¢ trajektorie poszczego6lnych
zmiennych.
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6. NUMERYCZNE BADANIE STABILNOSCI STANU ROWNOWAGI

Aby zilustrowa¢ przedstawiong wczesniej teoretyczng analize stabilnosci, przepro-
wadzimy teraz numeryczng analize¢ wplywu zmian niektoérych parametréw modelu na
stabilno$¢ stanu stacjonarnego. Biorac za punkt wyjscia bazowy zestaw parametrow
i zalozen (27) 1 (21), modyfikujemy kazdorazowo jeden wybrany parametr, poszukujac
warto$ci granicznych, ktorych przekroczenie powoduje utrate stabilnosci. Na przyktad
stopniowo zmniejszajac parametr reakcji &; otrzymujemy dolng granicg stabilnosci
dla tego parametru, ktora jest w przyblizeniu réwna 0,0233. Zmniejszenie parametru
€] ponizej tego poziomu (przy innych zatozeniach z zestawu bazowego) powoduje,
ze warunki konieczne i dostateczne stabilnosci (18d) nie sg spetnione. (Co najmniej
jeden z pierwiastkow charakterystycznych posiada dodatnig czg$¢ rzeczywists.).
Ponizsze zestawienie podsumowuje wyniki takiego poszukiwania dolnych i goérnych
granic stabilnosci.

Tabela 1.

Granice stabilno$ci dla parametréw reakcji
(przy pozostatych z zestawu bazowego)

dolna granica stabilnosci gorna granica stabilnosci
&1 0,0233 0,7289
& 0,0327 0,4100
& 0,1370 -
&4 - 1,1280

Zrodto: obliczenia wiasne.

Zgodnie z oczekiwaniami okazato si¢, ze aby stan stacjonarny byt stabilny nie-
ktore parametry reakcji nie moga przekracza¢ okreslonych gérnych i/lub dolnych
warto$ci granicznych.

Oczywiscie otrzymane liczby nalezy traktowaé z rezerwa, jako, ze dotycza one
jedynie opisanego wczesniej bazowego zestawu parametréw, ktéry weale nie musi
odpowiada¢ jakiej$ konkretnej gospodarce. Niemniej jednak warto chyba pokusié¢
si¢ o interpretacj¢ tych wynikow, cho¢by dlatego, ze wyniki naszych symulacji sa
realistyczne, przynajmniej w sensie uzyskanych proporcji mi¢dzy zmiennymi modelu.
Szczegodlnie interesujacy wydaje si¢ rezultat otrzymany dla parametru opisujacego
predko$¢ przeptywu pienigdza migdzy krajami unii monetarnej (&,). Okazalo sig, ze
zardwno zbyt wysoka, jak i nazbyt niska mobilnos$¢ pienigdza w unii skutkowaé moze
niestabilno$cia w omawianej matej gospodarce. Na marginesie dodajmy, ze otrzy-
mana tu warto$¢ (0,41) jest bardzo wysoka (wydaje si¢ w praktyce nieosiggalna).
Taka warto$§¢ oznaczataby bowiem, ze rdznica w poziomach stop procentowych
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R — R* = 1% skutkuje wzrostem podazy pienigdza w kraju (w ciggu jednego roku)
0 41%".

W petni osiggalna jest natomiast gorna granica stabilnosci dla parametru &4, wyno-
szaca (w naszym przyktadzie) okoto 1,128. Warto$¢ ta oznaczataby, ze gdyby w danym
roku ceny w kraju byty o 10% nizsze niz za granicg (P/P* = 0,9), to w kolejnym roku
bilans handlowy wzrostby o 1,128, co stanowitoby (w tym przyktadzie) tylko okoto
0,1-0,2% produkcji'®. Zatem jest mozliwe, ze niektére mate kraje o nazbyt wysokiej
wrazliwosci bilansu handlowego na r6znice w poziomach cen moga w warunkach unii
monetarnej doswiadczy¢ problemoéw ze stabilnoscig gospodarki.

Oczywiscie, nie mozna tez w praktyce wykluczy¢ sytuacji, kiedy niektoére parame-
try reakcji w pewnych krajach beda nizsze od dolnej granicy stabilnosci, co rowniez
moze skutkowaé¢ gwaltownymi wahaniami w tych gospodarkach. Biorac pod uwagg
liczby otrzymane w przykladzie stwierdzi¢ mozna, ze realna (osiggalna) jest dolna
granica stabilnosci dla &, — wystarczy tylko, aby niepozadane zmiany zapasOw towa-
row prowadzity do dostatecznie powolnych zmian cen. Warto$¢ 0,023 oznaczataby,
ze nadmierne zapasy na poziomie Z/Y —Zz = 10% wywotatyby obnizke cen o tylko
0,23% (w ciggu jednego roku). Wydaje si¢, ze w praktyce mozna spotkac tak stabe
reakcje cen!’.

Podobnie realna wydaje si¢ dolna granica stabilno$ci dla parametru g;. Warto$¢
0,137 oznacza, ze w ciggu jednego roku niwelowane jest (przez odpowiednig zmiane
poziomu produkcji) jedynie 13,7% roéznicy migdzy optymalnym a faktycznym pozio-
mem produkcji.

7. NIESKUTECZNOSC POLITYKI FISKALNEJ W SREDNIM OKRESIE
— UJECIE DYNAMICZNE

Stosujac metody statycznej analizy porownawczej, w artykule Konopczynskiego
(2006) wykazalismy catkowita nieskuteczno$¢ ekspansywnej polityki fiskalnej
w warunkach UGW, ktéra wynika z ujawniajacego si¢ w $rednim okresie mecha-
nizmu wyréwnywania si¢ cen w unii. Teraz przyjrzymy si¢ jej raz jeszcze w ujeciu
dynamicznym, wykorzystujac przeprowadzone symulacje. Przyjmijmy nastgpujace
zatozenia. Gospodarka znajduje si¢ poczatkowo w stanie rownowagi, odpowiadaja-
cym bazowemu zestawowi parametrow (32). Stan ten jest okreslony wzorami (28).
Lezy on w punkcie przeciecia krzywych IS i LM oraz AD i AS, przedstawionych na
ponizszych wykresach.

15 W modelu dyskretnym gorna granica stabilno$ci dla ¢, jest nieco nizsza — wynosi okoto 0,385,
co jednak wydaje si¢ rownie nieosiagalne w praktyce.

16 W modelu dyskretnym gorna granica stabilnoéci dla tego parametru jest nawet nizsza (wynosi
okoto 1).

17 By¢ moze warto w przyszto$ci sprobowa¢ metodami ekonometrycznymi oszacowaé przynajmniej
niektoére z omawianych parametrow reakcji.
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Rysunek 3. Ilustracja efektow ekspansywnej polityki fiskalnej

W poczatkowym (krotkim okresie) nastgpuje rozluznienie polityki fiskalnej,
polegajace na zwigkszeniu wydatkéw budzetowych z 300 do 310, przy niezmienio-
nych podatkach na poziomie 300. Ten podwyzszony poziom G utrzymuje si¢ jedynie
przez 7 pierwszych okreséw, po czym wraca do poziomu 300. Jakie sg skutki tej
polityki?

Poczatkowo pojawia si¢ wzrost produkcji, ktéremu towarzyszy inflacja. Jednocze-
$nie wzrasta tez stopa procentowa R, co powoduje stopniowy wzrost podazy pienigdza,
dzigki naplywowi kapitalu z zagranicy. Wkrotce nastepuje przegrzanie gospodarki:
wyzsze stopy procentowe ograniczaja krajowy popyt inwestycyjny i konsumpcyjny,
narastajg zapasy niesprzedanych towarow, co zacheca do obnizek cen. To za§ wptywa
negatywnie na optymalny poziom produkcji i skutkuje stopniowym ograniczaniem
produkcji. Mozna zauwazy¢, ze (po dwoch szybko wygasajacych fazach wzrostu
i spadku), gospodarka wraca do poprzedniego potozenia — tego samego punktu, z kto-
rego startowata. W ten sposob ujawnia si¢ dziatanie mechanizmu wyréwnywania si¢
cen w UGW w $rednim okresie. Wyzsze ceny, ktore sg efektem rozluznienia polityki
fiskalnej, pogarszaja pozycj¢ konkurencyjng kraju, co wptywa negatywnie na bilans
handlowy, a posrednio takze na produkcje. ROwnowaga jest osiggana dopiero po
powrocie gospodarki do pierwotnego stanu stacjonarnego.

Warto podkresli¢, ze krotkotrwate rozluznienie polityki fiskalnej przynosi
w zasadzie same negatywne skutki. Nastepuje silne rozchwianie gospodarki, po
czym wraca ona do pierwotnego stanu. Oczywiscie, wzrost wydatkéw budzetowych
musi tez skutkowacé wzrostem dtugu publicznego (czego w tym modelu nie uwzgled-
niamy). Produkcja rosnie jedynie przez krotki, poczatkowy okres, po czym nastgpuje
recesja.
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8. PODSUMOWANIE

Przedstawilismy model, ktory — jak sagdzimy — moze stanowi¢ uproszczony opis
procesu konwergencji stop procentowych w strefie euro powigzanego z konwergencja
poziomow cen. Moze zatem opisywac proces wychodzenia strefy euro z trwajacego
kryzysu, ktory bedzie wigzat si¢ zapewne z ponownym zanikiem roéznic w stopach
procentowych. Jest tez inna interpretacja przedstawionego modelu. Moze on opisywacé
proces konwergencji uruchamiany z chwilg wejscia do unii monetarnej nowego kraju,
w ktorym poczatkowo stopy procentowe odbiegaja od $redniej dla catej UGW. Bada-
lisSmy wilasnosci modelu, koncentrujac si¢ na warunkach stabilnosci. DoszliSmy do
wniosku, ze mimo bardzo prostej struktury modelu, nieréwno$ci stanowigce warunki
konieczne i dostateczne stabilnosci gospodarki sg tak zlozone, ze nie jest mozliwe ich
rozwigzanie analityczne. Warunki te sprowadzajg si¢ w zasadzie do pewnych gornych
i/lub dolnych ograniczen nalozonych na parametry reakcji ¢;. Zatem kluczowe znacze-
nie dla stabilnosci gospodarki ma sita (tempo) reakcji podmiotow gospodarczych na
nierownowagi pojawiajace si¢ na réznych rynkach. W duzym uproszczeniu, reakcje
nie moga by¢ ani zbyt wolne, ani zbyt szybkie.

Warto tez podkresli¢, ze w $wietle uzyskanych wnioskow badanie stabilnosci
w modelach bedacych rozwinigciami przedstawionego tu modelu nie rokuje raczej
nadziei na uzyskanie przejrzystych wnioskow ekonomicznych. W modelach takich
warunki konieczne i dostateczne stabilno$ci prowadza do uktadu bardzo skompliko-
wanych nierownosci, nie posiadajgcych czytelnej interpretacji ekonomicznej. Wynikaé
z nich moga jedynie pewne wnioski dotyczace parametrow reakcji.

Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu
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STABILNOSC MALYCH GOSPODAREK WCHODZACYCH DO UNII MONETARNE]
W SWIETLE PEWNEGO MODELU BEHAWIORALNEGO

Streszczenie

W artykule przedstawiamy prosty, behawioralny model imitujacy dynamike matej gospodarki wcho-
dzacej do unii gospodarczej i walutowej (UGW). Model uwzglednia m.in. proces konwergencji cen
nominalnych w unii i jego wplyw na bilans handlowy, ksztaltowanie si¢ cen w zalezno$ci od poziomu
zapasOw oraz przeptywy kapitatu finansowego niwelujace réznice w stopach procentowych na obszarze
unii. Przy pomocy znanych metod analizy uktadow réwnan rézniczkowych, badamy warunki stabilnosci
gospodarki. Wykazujemy, Zze majg one posta¢ ograniczen na parametry behawioralne modelu, odzwier-
ciedlajace sile reakcji podmiotéw gospodarczych na nieréwnowage. W celu zilustrowania tych wnio-
skow, przedstawiamy symulacje komputerowe. Na koniec, przedstawiamy dynamiczng analiz¢ procesu
przejscia pomiedzy dwoma stanami rownowagi, wywotanego przez ekspansj¢ fiskalng.

Stowa kluczowe: unia monetarna, polityka fiskalna, euro, warunki stabilno$ci stanu rownowagi
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THE STABILITY OF SMALL ECONOMIES IN THE MONETARY UNION IN THE LIGHT
OF A SIMPLE BEHAVIORAL MODEL

Abstract

The article introduces a simple behavioral model for simulating the dynamics of a small economy,
that is a member of the Economic and Monetary Union (EMU). The model takes account, among others,
of the process of nominal convergence of prices in the EMU and its impact on the trade balance, the
evolution of prices depending on the level of stocks and flows of financial capital. With the help of certain
methods of analysis of systems of differential equations, we are examining the conditions for stability of
the economy. We show that they have the form of certain restrictions on behavioral parameters, which
reflect the strength of the reaction of economic agents to imbalances. To illustrate these proposals, we
carry out computer simulations. Finally, we present a dynamic analysis of the process of transition
between two states of equilibrium, induced by fiscal expansion.

Keywords: monetary union, fiscal policy, euro, stability conditions
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BADANIE JEDNORODNOSCI PRZESTRZENNE]J I CZASOWEJ
ROZWOJU OBIEKTOW SPOLECZNO-GOSPODARCZYCH

1. WPROWADZENIE

Problematyka jednorodno$ci rozwoju regiondow nabrata wielkiego znaczenia
po wstapieniu Polski do Unii Europejskiej. Stata si¢ jednym z priorytetéw polityki
regionalnej do eliminacji dysproporcji rozwojowych migdzy regionami. Dyspropor-
cje wynikajg czesto z trudnych warunkéw zwigzanych z potozeniem geograficznym
regionu, brakiem odpowiedniej infrastruktury, dominacji nieefektywnego przemystu
(co dotyczy przede wszystkim regionéw panstw nowoprzyjetych). W celu eliminacji
roznic migdzy regionami powstaly rézne programy unijne. To wszystko spowodo-
walo konieczno$¢ cigglego monitorowania funkcjonowania i rozwoju regionow.
Istotne przy tym jest zwrdcenie uwagi na struktur¢ danego regionu (powiatu czy
wojewodztwa), dzigki czemu mozliwe jest zaobserwowanie dysproporcji w poziomie
ich rozwoju spoteczno-gospodarczego czy wskazanie, ktore z elementéw sktadowych
regionu sg wiodace lub nie i w jakim obszarze widoczna jest dominacja lub regres.
W $wietle zachodzacych proceséw gospodarczych zar6wno w skali lokalnej, jak i glo-
balnej, okreslenie tylko poziomu rozwoju regionéw staje si¢ niewystarczajace. Warto
zatem zastosowaé odpowiednie narzgdzia pomiaru umozliwiajace szersze i glebsze
spojrzenie na strukture regionow. W tym zakresie zastosowanie moga mie¢ m.in.
metody badania jednorodno$ci czasowej i przestrzennej. Wyodrebnienie i uwzgled-
nienie takiego podzialu w badaniu jednorodnos$ci pozwala na zaobserwowanie w jaki
sposob nastepuje rozwoj danego regionu: czy jest to rozwdj jednorodny w czasie
i/lub przestrzeni.

Gminy nalezace do jednego wojewodztwa i majace podobny charakter (miejskie,
miejsko-wiejskie, wiejskie) powinny charakteryzowac si¢ podobnymi wskaznikami.
Im wigksze s3 réznice, tym wojewddztwo jest mniej jednorodne. Wykrycie takiego
zjawiska moze by¢ sygnatem dla wladz samorzadowych o koniecznos$ci podjecia dzia-
tan w celu wyrownania poziomu rozwoju gmin w ramach wojewodztwa. Przy czym
w badaniu jednorodno$ci w przestrzeni na tej podstawie nastgpuje wskazanie gmin
(lub gminy), ktore ,,zaklocity” jednorodnos¢ wojewodztwa. Oczywiscie szczegdlowe
okreslenie przyczyn wptywajacych na powstanie niejednorodnosci i ich wyeliminowa-
nie lezy po stronie zarzadzajacych regionem. Utatwieniem jest natomiast wskazanie
obszaru (np. gminy) powstatej nieprawidlowosci.
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Wskazniki opisujagce gminy moga roéwniez charakteryzowac si¢ wahaniami
w czasie, co jest wynikiem zmian zachodzacych w gminach w przestrzeni czasowej,
a wynikajacych z procesu ich funkcjonowania, egzystencji i rozwoju. Badanie jed-
norodnosci czasowej pozwala zatem na zaobserwowanie jak te zmiany nast¢powaty,
a ich rownomierno$¢ zachodzenia w czasie umozliwi okreslenie stopnia jednorodnosci
regionu.

Zmiany w poziomie rozwoju spoleczno-gospodarczego gmin (czy szerzej regio-
noéw) w czasie i przestrzeni z punktu widzenia jednorodno$ci moga mie¢ duzy
wplyw na ich miejsca w rankingu. Stad tez klasyfikacja regionéw pod katem jed-
norodnosci, staje si¢ waznym zagadnieniem, a jej zakres wykorzystania moze by¢
bardzo pomocny w procesie zarzgdzania danym regionem, na okreslonym stopniu
agregacji.

Klasyfikacja regionéw jest mozliwa do ustalenia po wczesniejszym okresleniu
poziomu rozwoju spoteczno-gospodarczego analizowanych obiektow. W tym zakresie
wykorzystuje si¢ m.in. metody porzadkowania liniowego. Jedng z najbardziej popu-
larnych dzi$ metod porzadkowania liniowego zaproponowat Hellwig (1968). Zwana
jest miarg syntetyczng Hellwiga. Metoda Hellwiga znalazta szereg zastosowan, do
ktorych mozna zaliczy¢ miedzy innymi: konstrukcje zmiennych syntetycznych
w procesie modelowania ekonometrycznego (np. Bartosiewicz, 1984), okreslanie
jakosci wyrobow (np. Borys, 1984), badanie rozwoju regiondéw (np. Miodak, 2006;
Nermend, 2007, 2008c), badanie atrakcyjnos$ci inwestycji gietdowych (np. Luniewska,
Tarczynski, 2006), mierzenie statusu spolecznego (np. United Nations Development
Programme, 2010), biedy (Social Watch, Social Watch Annual Report, 2010), glodu
(np. International Food Policy Research Institute, Global Hunger Index. The challenge
of hunger, 2010), fatwosci prowadzenia biznesu (np. World Bank, Making a differ-
ence for entrepreneurs, 2010), konkurencyjnosci (np. World Economic Forum, Global
Competitiveness Report, 2010-2011), pokoju (np. Institute for Economics & Peace,
Global Peace Index Methodology, Results and Findings, 2010).

W zakresie badania poziomu rozwoju obiektoéw mozliwe jest rOwniez zastosowanie
miary wektorowej (Kolenda, 2006; Nermend, 2006a, 2006b, 2007, 2008a, 2008b). Jej
zaleta jest duza elastyczno$¢ aplikacji w ekonomii, co szczeg6lnie daje si¢ zauwazy¢
w odmianie miary wektorowej wykorzystujacej wytacznie iloczyn skalarny (Nermend
2008a, 2008c). W takim ujeciu do wyznaczenia miary syntetycznej (wektorowej)
mozna wykorzysta¢ dowolny iloczyn skalarny oraz arytmetyke przyrostow zapropo-
nowang przez Borawskiego (2012). Ten ostatni element odpowiada za wprowadzenie
do obliczen dodatkowego czynnika, ktéry moze nie$¢ istotng informacj¢ uzyteczng
w interpretacji wyniku (zob. np.: Nermend, Borawski, 2006; Nermend, 2006b). Ta
dodatkowa informacja, moze by¢ przyrost odchylenia standardowego lub przyrost
wariancji. W zalezno$ci od przyjetego sposobu obliczenia przyrostu odchylenia stan-
dardowego i/lub przyrostu wariancji, uzyskuje si¢ informacj¢ o: jednorodnosci zbioru
obiektow skladajacych si¢ na analizowany obiekt (np. jednorodnosci gmin w ramach
wojewddztwa) czy wielkos$ci zmian warto§ci miary na przestrzeni lat.
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Celem artykulu jest przedstawienie propozycji metody klasyfikacji regionow
z uwzglednieniem ich jednorodnosci. Przedstawione zostang dwa przyklady, jeden
ilustrujgcy badanie jednorodnosci przestrzennej a drugi czasowe;j.

2. METODA BADANIA JEDNORODNOSCI PRZESTRZENNEJ I CZASOWEJ REGIONOW

Etap 1. Wybér zmiennych

W zakresie doboru — wyboru zmiennych mozliwe jest zastosowanie statystyczno-
-formalnych metod doboru-wyboru zmiennych i/lub analityk moze wybra¢ zmienne
zgodnie z istniejacg teorig ekonomii lub znajomoscig danej problematyki badawcze;,
gdzie duza role odgrywa jego doswiadczenie. Niezaleznie od zastosowanego podej-
$cia, doboru-wyboru zmiennych dokonuje si¢ w taki sposob, aby jak najwitasciwiej
odwzorowaé, opisa¢ i zmierzy¢ badane zjawisko.

Etap II. Obliczenie wskaznikéw

Na podstawie wybranych zmiennych wyliczane sa wskazniki, ktore pozwalaja
uniezalezni¢ si¢ od powierzchni i liczby ludnosci regionow. Tak utworzone wielkosci
w sposob relatywny wskazuja strukture lub natezenie danego zjawiska. Wskazniki
mozna analizowaé w czasie i/lub przestrzeni, co z kolei wigze si¢ z szerszym pozna-
niem badanego zjawiska. Ponadto zmiany zachodzace w poziomie wskaznikow wpty-
waja na poziom miar rozwoju. Szczegotowe analizy wskaznikow umozliwiajg réwniez
wskazanie, ktore mierniki lub w jakich obszarach miernikéw nastapity najistotniej-
sze zmiany, czy w ogdle nastapity zmiany, jaki jest ich kierunek a co za tym jaki
maja wplyw na ksztaltowanie si¢ miary rozwoju obiektow (syntetycznej i/lub wek-
torowe;j).

Etap III. Wyznaczenie dwdjek uporzadkowanych

Na tym etapie wyznaczane sa dwojki uporzadkowane wykorzystywane w dal-
szych obliczeniach zamiast liczb rzeczywistych. Wyliczenie dwdjek uporzadkowa-
nych wymaga posiadania réznych warto$ci tych samych zmiennych dla jednego
obiektu. Przyktadowo majac dang zmienng bedacg liczba ludnosci dla konkretnego
wojewddztwa, mozna dysponowac jej warto$cig w réznych latach, albo jej wartoscia
dla wszystkich gmin danego wojewodztwa. Dla tych wartosci wyznaczana jest ich
warto$¢ Srednia:

N
fo,k

k=l j
=, 1
"IN 1)

gdzie: 77, jest warto$cig Srednig i-tej zmiennej j-tego obiektu, a N — liczba wartosci
j

okreslajacych wartos¢ tej zmiennej,
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i odchylenie standardowe dla populacji:

2)

o, =
J

gdzie: o, jest odchyleniem standardowym i-tej zmiennej j-tego obiektu, N — liczba
j
wartosci okreslajacych warto$¢ tej zmienne;.

Wykorzystuje si¢ w tym przypadku odchylenie standardowe dla populacji, gdyz
na ogot znane sa wszystkie mozliwe warto$ci zmienne;j.

Para liczb: warto$¢ $rednia i odchylenie standardowe zostanie dalej uzyta w obli-
czeniach. Zaréwno warto$¢ $rednia jak i odchylenie standardowe beda dalej braly
udziat w operacjach arytmetycznych. W przypadku odchylenia standardowego, jego
sumowanie, odzwierciedla sumowanie wartosci losowych przy zalozeniu catkowitej
zaleznos$ci zdarzen. Aby odzwierciedli¢ sumowanie warto$ci losowych przy zatozeniu
niezaleznosci zdarzen nalezy wykona¢ sumowanie wariancji. Sumowanie odchylen
standardowych i wariancji definiuje dwa skrajne przypadki. W praktyce wystepuje
czgsciowa zalezno$¢ zdarzen, w zwiazku z tym poprawny wynik bedzie si¢ znajdowat
pomiedzy warto$cia wyliczong przez sumowanie odchylen standardowych i warian-
cji. Stad konieczne jest rownolegle wykonywanie obliczen dla par wartosci: warto$¢
$rednia, odchylenie standardowe i warto$¢ $rednia, wariancja.
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Rysunek 1. Macierz dwdjek uporzadkowanych przy badaniu jednorodnosci przestrzennej

Zrodlo: opracowanie wiasne.
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Na rysunku 1 przedstawiono macierz dwojek uporzadkowanych wykorzystywana
przy badaniu jednorodnosci przestrzennej. Przez W oznaczono kolejne wojewddztwa,
a przez G — gminy. Rysunek 2 przedstawia podobng macierz wykorzystywana przy
badaniu jednorodno$ci czasowe;.
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Rysunek 2. Macierz dwodjek uporzadkowanych przy badaniu jednorodnosci czasowej

Zrodto: opracowanie wlasne.

Etap IV. Wyznaczenie przyrostow

Obliczenia b¢edg wykonywane w przestrzeni wektorowej, w ktérej wymogiem jest,
aby dla kazdego elementu istniat element przeciwny. Jezeli przyjmie si¢ pary upo-
rzadkowane: warto$¢ $rednia, odchylenie standardowe i warto$¢ $rednia, wariancja,
jako elementy opisujace wektor, to konsekwencja tego faktu jest konieczno$¢ przyj-
mowania przez nie wartosci ujemnych. W zwigzku z tym operacje arytmetyczne nie
moga by¢ wykonywane na odchyleniach arytmetycznych i wariancjach, ale muszg by¢
wykonywane na ich réznicach, zwanych dalej przyrostami, ktére moga przyjmowac
warto$ci ujemne.

Warto$¢ $rednia, odchylenie standardowe i wariancja sg zamieniane na ich przy-
rosty. Wykonuje si¢ to poprzez wyznaczenie réznicy pomi¢dzy uzyskang wartoscig
srednia, odchyleniem standardowym i wariancja a ich punktami odniesienia. Powstaja
w ten sposob dwojki uporzadkowane:

(Ani’AJi\]:(ni_no’o-i_o-o\J’ 3)
J J J J
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gdzie 7,, 1 0, sa punktami odniesienia, odpowiednio dla przyrostu wartosci $redniej
i przyrostu odchylenia standardowego,

oraz:
(Aﬂon-?J:(77{_770’0-12_0-3} “4)
J J J J

Punkty odniesienia moga by¢ obrane dowolnie, powinny by¢ jednak identyczne
dla wszystkich przyrostow warto$ci $rednich i1 podobnie identyczne dla wszystkich
przyrostow odchylen standardowych i przyrostow wariancji. Najwygodniej przyjac
je jako rowne zero. Mozna wowczas w tatwy sposob dodajac zero, zamieni¢ przyro-
sty na wartosci $rednie, odchylenia standardowe 1 wariancj¢. W praktyce mozna je
traktowac jako warto$¢ srednia, odchylenie standardowe i wariancje. Nalezy jednak
pami¢ta¢ o tym, ze postgpowanie takie bedzie mozliwe tylko tak dtugo, poki nie
ulegnie zmianie punkt odniesienia, albo nie nastgpi wykonanie operacji arytmetycznej
z wartoscig o innym punkcie odniesienia.

Etap V. Eliminacja zmiennych o zbyt malej zmienno$ci

W literaturze najcze$ciej eliminacje zmiennych przeprowadza si¢ z wykorzysta-
niem wspotczynnika istotnosci cech (np. Kukuta, 2000). W pracach Kukuty (2000)
i Sobczyka (1983) okreslono, ze zmienne, ktorych warto$ci wspotczynnikéw zmien-
no$ci mieszcza si¢ w przedziale (0,1), sa zmiennymi quasi-statymi. Zmienne takie
nalezy eliminowaé ze zbioru rozpatrywanych zmiennych. Do eliminacji zmiennych
poshuzono si¢ nastgpujacym wzorem (Nermend, 2009):

V==t 5)
xi

Przy czym warto$¢ $rednia i odchylenie standardowe sg liczone dla przyrostow

wartos$ci Srednich nalezgcych do odpowiednich dwojek uporzagdkowanych.

Etap VI. Eliminacja zmiennych o zbyt duzej niejednorodnoS$ci
Oprocz wspotczynnikoéw istotnosci mozliwe jest réwniez zdefiniowanie wspot-
czynnika, ktory mozna nazwa¢ wspotczynnikiem zmienno$ci cechy dla obiektu:

Ao,

1

&:A;. (6)
J i

J

Wspodlezynnik ten moéwi o poziomie zmiennosci danej cechy (zmiennej) dla okre-
slonego obiektu. Jego warto$¢ nie powinna dla zadnej zmiennej i dla zadnego obiektu
przekroczy¢ jednos$ci. Jezeli zalozy sie rozktad normalny warto$ci zmiennej, to przy
jej wartosci sredniej rownej a, jedna trzecia wszystkich wartosci bedzie wigksza od
2a lub mniejsza od zera. Ich réznica od warto$ci Sredniej bedzie znaczna. Co wigcej,
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przy innych rozktadach ten odsetek moze znacznie wzrosnaé¢. Bedzie to powodowac
mozliwo$¢ duzej rozbieznosci w warto$ciach miary dla danego obiektu. W rezulta-
cie moze to doprowadzi¢ do sytuacji, ze zakwalifikowany zostanie on do pierwszej
klasy, ale z mozliwos$cig umiejscowienia go rowniez w klasie ostatniej. W istocie duza
warto$¢ wspotczynnika zmiennosci cechy dla obiektu oznacza, ze obiekty wchodzace
w sktad tego obiektu sg tak réznorodne, ze praktycznie nie powinny by¢ traktowane
jako jeden obiekt. W takiej sytuacji nalezy albo wyeliminowac ten obiekt z badan,
albo zmienng dla ktorej ten obiekt uzyskat tak duza wartos¢ wspotczynnika.

Etap VII. Normowanie
Pary wartosci mogg by¢ unormowane zgodnie ze wzorami:

An,—An, Ao,
[AU,&AG{} |, ™)
Y J 0-77,' 0'7:
oraz:
An,—A7, Ao’
anacl || | ®)
7 7 0-771 O-’L‘

Podczas standaryzacji od normowanych zmiennych czgsto odejmuje si¢ wartosé
srednig. Warto$¢ $rednia jest czesto kilkakrotnie wyzsza od sktadowej zmiennej
(zmiennych). Powoduje to, ze podczas wyznaczania wartosci miary, glowny wplyw
na wynik ma warto$¢ $rednia, a nie sktadowa zmienna. Stad istnieje konieczno$¢ jej
wyeliminowania. Przyrosty odchylen standardowych dla danej zmiennej maja réwniez
swoja warto$¢ $rednig i sktadowa zmienng. Jednak nie majg one wptywu na wyzna-
czenie wartosci miary syntetycznej. MOwig one o zmiennosci wartosci wspotrzednych
obiektow. Usunigcie wartosci $redniej przyrostow odchylen spowodowatoby usunigcie
czescei informacji o ich zmiennosci. W zwiazku z tym, wartosci $redniej przyrostow
odchylen standardowych si¢ nie usuwa.

Operacja odejmowania dla przyrostu wartosci sredniej powoduje zmian¢ punktu
odniesienia, a dzielenie — zmiang jego skali warto$ci. Zmiana punktu odniesienia
powoduje, ze od tego momentu nie mozna go traktowac tak, jakby byl warto$cia
$rednig. Jest on r6znica pomiedzy prawdziwg warto$cig $rednig, a punktem odniesie-
nia, ktérego wartos¢ nie wezmie dalej udziatu w obliczeniach, a wigc dla ostatecznego
wyniku dalszych obliczen nie bedzie znana. Nie bedzie zatem mozliwo$ci wyznacze-
nia wartosci §redniej na podstawie przyrostu wartosci Sredniej. Przyrosty wartosci
srednich pozwala¢ beda na okreslenie, czy zwigzane z nimi wartosci $rednie sg od
siebie wigksze czy mniejsze. Pozwala to na uszeregowanie obiektow, ktore bedzie
doktadnie takie jakie bytoby dla wartosci Srednich.
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W przypadku przyrostow odchylen standardowych nie nastgpuje zmiana punktu
odniesienia, a jedynie zmiana skali. Powoduje to, ze moze ono by¢ nadal traktowane
tak, jakby bylo odchyleniem standardowym.

Etap VIII. Wyznaczanie wzorca i antywzorca

Przed wyznaczeniem warto$ci miary syntetycznej konieczne jest wyznaczenie
wzorca i antywzorca. Moga one by¢ obrane jako obiekty rzeczywiste. Mozliwe jest
réwniez automatyczne wyznaczenie wzorca i antywzorca na podstawie pierwszego
i trzeciego kwartyla (zob. np. Kolenda, 2006). Przy czym jako wspotrzedne wzorca
przyjmuje si¢ wartosci trzeciego kwartyla dla stymulant i pierwszego kwartyla dla
destymulant:

A mn;  dlastymulant,

r_ kmi
Agi "~ ]An] dladestymulant, )

k

gdzie: An jest wartoscia i-tej unormowanej zmiennej dla wzorca, A 77; — wartoscia
w k,
i-tej unormowanej zmiennej dla pierwszego kwartyla, a A 7/ — wartoscig i-tej unor-
kllI
mowanej zmiennej dla trzeciego kwartyla.

W przypadku antywzorca postgpuje si¢ odwrotnie, jako wspotrzedne antywzorca
przyjmuje si¢ wartosci pierwszego kwartyla dla stymulant i trzeciego kwartyla dla
destymulant:

An;  dlastymulant,

=k 10
AN, dla destymulant, (19)

aw
k[II

gdzie: An] jest warto$cig i-tej unormowanej zmiennej dla antywzorca.

Jezeli wzorzec jest wyznaczany na podstawie kwartyli to reprezentuje on nierze-
czywisty, wyidealizowany obiekt. Nie istnieje zatem koniecznos$¢ okreslania przyro-
stow odchylen dla jego wspotrzednych. Mozna je przyja¢ jako zerowe. Jezeli wzorzec
jest wyznaczany na podstawie obiektéw rzeczywistych, traktowanych jako wzorcowe,
to przyrosty odchylenia standardowego i przyrosty wariancji nalezy wyznaczy¢ na
podstawie zmienno$ci wspotrzednych tych obiektow.

Etap IX. Wyznaczanie miary syntetycznej
Wyznaczenie warto$ci miary syntetycznej dla wartosci $rednich mozna dokonaé
Za pomocg wzoru:
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M
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J aw

i=1 aw w

Am,, = ~ : (11)
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i=1 w aw

Konsekwencjg uzycia wzoru (11) do wyliczenia miary syntetycznej jest brak infor-
macji o poziomie wartosci przyrostow odchylen standardowych dla poszczegolnych
warto$ci miary. W obliczeniach samej miary wykorzystuje si¢ tylko wartosci srednie.
Zaktada sie, ze odchylenia standardowe i wariancje sg wartosciami, ktore poddaje si¢
takim samym transformacjom jak wartosci $rednie. Nie wszystkie operacje wykony-
wane na wartosciach §rednich mogg by¢ przeprowadzone dla odchylen standardowych
i wariancji. Do wyznaczenia wektorowej miary syntetycznej uzyto rzutu. Operacja
wyznaczania wspotczynnika rzutu nie moze by¢ jednak przeprowadzona dla odchylen
standardowych i wariancji. Operacje okreslania wartosci odchylen standardowych
1 wariancji dla wspotczynnika rzutu wykonano zaktadajgc, Zze odchylenia standardowe
wyznaczaja wokot punktu okreslajacego potozenie obiektu w przestrzeni hiperkule.
Jako promien hiperkuli przyjeto maksymalng warto$¢ odchylenia standardowego
wskaznikoéw opisujacych dany obiekt. Pozwolito to na okreslenie odchylenia standar-
dowego wspotczynnika rzutu:

max(A O':J
- AN : (12)

A mSGlTl'rlX
j M 2
Z(A n=An; ]
i=1 w aw

Podobne obliczenia wykonano dla wariancji zamieniajac ja uprzednio na odchy-
lenie standardowe:

max[Ao;.’zj
A - ’ (13)

m .

jSO' max M 2
Z[Ani’— An J
i=1 w aw

Z obu wyznaczonych warto$ci wybrano wicksza w celu okreslenia maksymalnego
mozliwego odchylenia miary syntetycznej.

J J j

Am = max{A My DM 5 } 14)
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Etap X. Przyporzadkowanie obiektow do klas

Na podstawie przyrostu wartosci §redniej miary syntetycznej obiekty mogg zosta¢
podzielone na klasy. Podzial na klasy jest standardowa procedura przy wyznaczaniu
miar syntetycznych i ma na celu ulatwienie prezentacji wynikow (np. na mapkach).
Zakres warto$ci miary syntetycznej dzieli si¢ najczgSciej na cztery rowne zakresy,
ktorych szeroko$¢ wyznacza si¢ z reguly na podstawie odchylenia standardowego
warto$ci miary:

1 dla Am, >2Am +0,,

2 dla Amg, >Am, N Amg, <Am +o,,
ki = e — e , (15)
;7|3 dla Am, 2Am —-o,, A Am, <Am,
j j

4 dla Am, <Am -o,,

gdzie: Am jest wartoScig Srednig przyrostu wartosci Sredniej, 0,, — odchyleniem
standardowym przyrostu wartosci $redniej, a kl — numerem klasy dla j-tego obiektu.
J

Do klasy pierwszej naleza obiekty najlepsze o najwyzszych przyrostach wartosci
sredniej miary syntetycznej, a do klasy czwartej najgorsze o najmniejszych warto-
$ciach miary syntetyczne;j.

Na podstawie wartosci przyrostow odchylen standardowych i przyrostow warian-
¢ji mozna wyznaczy¢ maksymalng warto§¢ odchylenia standardowego. Odchylenie
standardowe mozna w tym przypadku interpretowac jako miar¢ jednorodnosci na
przyktad gmin w wojewodztwach. Im jest ona mniejsza tym wojewddztwa sg bardziej
jednorodne i wystepuja mniejsze réznice pomiedzy gminami w wojewoddztwie. Niskg
warto$¢ odchylenia standardowego nalezy traktowac jako warto$¢ pozadang. Podziat
na klasy pod wzgledem jednorodno$ci mozna przeprowadzi¢ na podstawie wzoru:

1 dla Am,<po,

J
dla Amsa 2 plo-mV N An_/lscr < pZO-mv

2
J J
k.lo- 3 dla Amso’ 2 pZO-mA A Amso’ < p3o-m.\- ’ (16)
4

J

J
dla Amm 2 P50,
J

gdzie: kl, jest numerem klasy dla wartosci maksymalnej odchylenia standardowego
j

J-tego obiektu, py, ps, p3 — wspoOlczynniki skalujace dobierane wedlug uznania badacza
w celu lepszego zwizualizowania wynikéw np. na mapce.
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Do klasy pierwszej nalezg obiekty o najmniejszych warto$ciach odchylen stan-
dardowych. Sa to z punktu widzenia tych odchylen standardowych obiekty najlepsze,
gdyz najbardziej jednorodne. Do klasy ostatniej, najgorszej, naleza obiekty o naj-
wyzszych wartosciach odchylen standardowych. Charakteryzuja si¢ bardzo duza
niejednorodnoscia.

3. BADANIE EMPIRYCZNE NA PRZYKLADZIE ANALIZ REGIONALNYCH

Do badan wybrano zmienne, z ktérych wyznaczono 14 wskaznikéw nalezacych

do grupy wskaznikow o charakterze spoteczno-ekonomicznym:
X1 — dochody z majgtku gminy na 1000 mieszkancow; X2 — wydatki na ochrong
zdrowia ogdtem na 1000 mieszkancow; X3 — dochody wtasne na jednego mieszkanca
ogotem; X4 — powierzchnia lasow 1 gruntéw lesnych do powierzchni gminy w pro-
centach; X5 — liczba firm w sektorze publicznym do liczby firm ogétem w procentach;
X6 — wydatki na o$wiate i wychowanie ogétem na 1000 mieszkancow; X7 — bez-
robotni zarejestrowani na 100 mieszkancéw w wieku produkcyjnym; X8 — dotacje
celowe i subwencje na 1000 mieszkancow w PLN; X9 —pracujacy ogétem na 100
mieszkancow w wieku produkcyjnym; X10 — liczba firm na 1000 mieszkancow;
X11 — wydatki na jednego mieszkanca ogétem; X12 — dochody na jednego miesz-
kanca ogdtem; X13 — liczba pracujacych kobiet do pracujacych ogdétem w procentach;
X14 — liczba firm w sektorze prywatnym do liczby firm ogétem w procentach.

Dane pozyskano z GUS za 2010 rok. Badanie jednorodnosci regionow (woje-
wodztw) przeprowadzono w dwdch wariantach: w przestrzeni 1 w czasie. W pierw-
szym badaniu dla wskaznikow wyznaczono warto$ci $rednie, odchylenia standardowe
1 wariancje z danych dla gmin na obszarze kazdego wojewodztwa. Aby otrzymac
przyrosty odjeto od nich zero. Warto$ci $rednie i przyrosty wartosci srednich repre-
zentujg $redni poziom wartosci zmiennych dla gmin w ramach wojewddztw. Nato-
miast odchylenia standardowe, wariancje oraz ich przyrosty okre$laja zmienno$¢
przestrzenng zmiennych, czyli ich zmienno$¢ dla poszczegdlnych gmin danego woje-
wodztwa. Warto$ci §rednie i ich przyrosty okreslaja centrum miejsca w przestrzeni
wektorowej, w ktorej znajduja si¢ obiekty (gminy), a odchylenia standardowe i ich
przyrosty obszar (hiperelipsoide), w ktorej ich znalezienie jest najbardziej prawdopo-
dobne. Jedyng réznicg pomiedzy warto$ciami a ich przyrostami jest to, ze przyrosty
okreslaja wartos$ci wzgledem poziomu odniesienia zero, ktory moze by¢ ruchomy.

Z 14 wskaznikow, 11 miato wspolczynnik istotnosci cech na poziomie wigkszym
niz 0,1 (X1-X5,X7-X12). Natomiast z tych 11, 7 miato wspotczynnik zmiennosci
cechy na poziomie mniejszym niz 0,8, co przyjeto za prog odrzucenia. Ostatecznie do
dalszych badan, po eliminacji zmiennych, pozostawiono siedem wskaznikow:

X5 —liczba firm w sektorze publicznym do liczby firm ogélem w procentach; X7 — bez-
robotni zarejestrowani na 100 mieszkancow w wieku produkcyjnym; X9 — pracujacy
ogotem na 100 mieszkancéw w wieku produkcyjnym; X10 — liczba firm na 1000
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mieszkancow; X11 — wydatki na jednego mieszkanca ogotem; X12 — dochody na
jednego mieszkanca ogotem.

Wskazniki te zostaly poddane standaryzacji, a nastgpnie wyliczone zostaly dla
nich wartos$ci miary syntetycznej oraz dokonano podzialu obiektéw na klasy. W celu
wizualizacji wyniki przedstawiono na mapkach (rys. 3).

Stosunek maksymalnych wartosci
przyrostow odchylen standardowych do
a) b)  szerokosci klasy

[ ] Klasal

[ Klasa2

B Klasa3 Do 200 %

Bl Kiasa4 0d 200 % do 300%

0Od 300% do 400%
Ponad 400 %

| (NN

Rysunek 3. Podzial wojewodztw na klasy z wykorzystaniem wskaznikow o charakterze
spoteczno-ekonomicznym: a) ze wzgledu na poziom rozwoju przecigtnej gminy,
b) ze wzgledu na jednorodno$é¢

Zrodlo: opracowanie wiasne.

Na rysunku 3a przedstawiono ranking wojewddztw ze wzgledu na poziom roz-
woju przecigtnej gminy, a na rysunku 3b klasyfikacje ze wzgledu na jednorodnos¢.
W przedstawionym rankingu (rys. 3a) najlepsze miejsce zajely wojewddztwa pomor-
skie, opolskie i matopolskie. Jednak dwa z tych wojewodztw: pomorskie i opolskie,
charakteryzuja si¢ wysoka niejednorodnoscia, co jest widoczne na rysunku 3b. Dla
przedmiotowych wojewddztw stosunek odchylenia standardowego do szerokos$ci
klas wynosi ponad 400%. Wynika z tego, ze gminy wchodzace w sktad tych woje-
wodztw mogg znajdowac si¢ praktycznie w kazdej z czterech klas. Sa one bardzo
zréznicowane wewnetrznie pod wzgledem poziomu rozwoju. Jest to zjawisko bardzo
niekorzystne.

W przedstawionej klasyfikacji jednorodnosci wszystkie wojewodztwa charakte-
ryzuja sie bardzo wysoka niejednorodnoscia. Nawet wojewodztwo todzkie, ktore jest
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w przedstawionym rankingu najlepsze, ma bardzo duza niejednorodnosé¢. Swiadczy
o tym stosunek odchylenia standardowego do szerokosci klas, ktory dla pierwszej
klasy wynosi do 200%. Wynika stad, ze rangowanie wartosci srednich w takiej sytua-
cji nie jest zalecane.

W drugim podej$ciu do badania jednorodnosci dla przedstawionych wcze$niej

wskaznikow wyznaczono wartosci $rednie, odchylenia standardowe i1 wariancje
z danych dla wojewodztw w kolejnych latach. Wszystkie obliczenia przeprowadzono
jak w wariancie dla badania jednorodnos$ci w przestrzeni. Po procedurze eliminacji
pozostaly nastepujace wskazniki (jako prog odrzucenia wspotczynnika zmiennosci
cechy przyjeto wartos¢ 0,2):
X4 — powierzchnia lasow i gruntow lesnych do powierzchni wojewodztwa w pro-
centach; X5 — liczba firm w sektorze publicznym do liczby firm ogélem w procen-
tach; X7 — bezrobotni zarejestrowani na 100 mieszkancéw w wieku produkcyjnym,;
X9 — pracujacy ogdtem na 100 mieszkancow w wieku produkcyjnym; X10 — liczba
firm na 1000 mieszkancow.

Wskazniki te rowniez zostaly poddane standaryzacji, a nastgpnie wyliczone
zostaty dla nich warto$ci miary syntetycznej, oraz dokonano podzialu obiektow na
klasy. W celu wizualizacji wyniki przedstawiono na mapkach (rys. 4).

Stosunek maksymalnych wartosci
przyrostow odchylen standardowych do
a) b) szerokosci klasy

[] Klasal
- Iéllasa i Do 80 %
[ Kflii 4 0d 80 % do 100%

Od 100% do 120%
Ponad 120 %

Rysunek 4. Podzial wojewodztw na klasy z wykorzystaniem wskaznikéw o charakterze
spoteczno-ekonomicznym: a) ze wzgledu na $redni poziom rozwoju wojewodztwa,
b) ze wzgledu na jednorodno$¢ wojewodztw w czasie

Zrodto: opracowanie wiasne.
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Na rysunku 4a przedstawiono klasyfikacje wojewodztw ze wzgledu na $redni
poziom rozwoju wojewddztwa, a na rysunku 4b klasyfikacje ze wzgledu na jedno-
rodnos$¢ w czasie. W przedstawionym rankingu najlepsze miejsce zajelty wojewodztwa
mazowieckie, dolnoslaskie i §laskie. Z tych trzech wojewddztw najwicksza niejedno-
rodnos$cia charakteryzuje si¢ wojewddztwo dolno$laskie. Za interesujacy wynik badan
mozna uznac, fakt, ze wszystkie wojewodztwa lezace w pasie granicznym pdtnocnym
i zachodnim maja wysoka niejednorodnos¢, natomiast z punktu widzenia poziomu
rozwoju mozna je sklasyfikowac jako dobre i bardzo dobre. Z jednej strony ozna-
cza, ze w tych wojewddztwach zaszly istotne zmiany w poziomie rozwoju w latach
2007-2010, ale rozwdj ten byl nierownomierny. Szczegoétowa analiza wskaznikow
w czasie i przestrzeni pozwolitaby na wskazanie powodow i obszaréw (gmin) powsta-
tej niejednorodnosci.

4. WNIOSKI

W artykule przedstawiono metodyke badania jednorodnosci czasowej i prze-
strzennej regionéw. Badania przeprowadzono na gminach i wojewodztwach Polski.
Po weryfikacji metody, podczas klasyfikacji wojewddztw na podstawie danych pocho-
dzacych z gmin, okazalo si¢, Zze niejednorodnosc¢ jest tak duza, ze przy klasyfikacji
wojewoOdztw nalezy by¢ bardzo ostroznym w formutowaniu wnioskow koncowych.
Dopiero spojrzenie na strukture rozwoju wojewodztwa, ktorej pochodng jest jedno-
rodnos$¢ daje pelny obraz rozwoju spoteczno-gospodarczego regionow. W wojewddz-
twach sklasyfikowanych jako najlepsze oczekiwano rowniez pozytywnych wynikow
przy badaniu jednorodnosci. Jednak badanie wykazalo duze zréznicowanie i wysoka
niejednorodno$¢ regionow.

Przy badaniu poziomu rozwoju regionéw zasadne jest zwrdocenie uwagi w ogodle na
problematyke rozwoju i elementéw go tworzacych. Z ekonomicznego punktu widzenia
rozwoj regiondw jest to proces ciagly, gdzie efekty dziatan i funkcjonowania gmin,
powiatéw wplywajace w konsekwencji na poziom rozwoju wojewdodztw zachodza
w przestrzeni, ale przede wszystkim w czasie. Zatem uwzglgdnienie czynnika czasu
pozwala na mocniejsze wyeksponowanie samego pojecia rozwoj regionu a przepro-
wadzona klasyfikacja silniej odzwierciedla faktyczny poziom rozwoju danego regionu.
Uwzglednienie przy tym problematyki jednorodnosci w czasie pozwala na zwrdcenie
uwagi na rownomiernos$¢ rozwoju regiondOw w czasie. Zachowanie jednorodno$ci roz-
woju regiondw (wojewodztw) zarowno w czasie i przestrzeni pozwala na wyelimino-
wanie réznic zachodzacych w rozwoju sktadowych regionu (gmin, powiatow). Badanie
jednorodnosci czasowej i przestrzennej poziomu rozwoju regiondw moze mie¢ ponadto
zastosowanie w procesie zarzadzania jednostkami samorzadu terytorialnego m.in. dla
poznania poziomu rozwoju regiondéw, wdrazania programéw pomocowych i rozwo-
jowych dla i w regionach czy wyrdwnywania zréznicowanego rozwoju regionow.

Uniwersytet Szczecinski



Badanie jednorodnosci przestrzennej i czasowej rozwoju obiektow spoleczno-gospodarczych 99

LITERATURA

[1] Bartosiewicz S., (1984), Zmienne syntetyczne w modelowaniu ekonometrycznym, Prace naukowe

[2

3

[4

[5

[6

[7

]

]

]

]

]

]

AE, nr 262, Wroctaw.

Borawski M., (2012), Vector Space of Increments, Control and Cybernetics No. 1.

Borys T., (1984), Kategoria jako$ci w statystycznej analizie porownawczej, Prace naukowe AE,
seria : monografie i opracowania, nr 23, Wroctaw.

Institute for Economics & Peace, Global Peace Index Methodology, Results and Findings, 2010,
http://www.visionothumanity.org/wpcontent/uploads/PDF/2010/2010%20GP1%20Re-sults%20
Report.pdf.

International Food Policy Research Institute, Global Hunger Index. The Challenge of Hunger:
Focus on the Crisis of Children Undernutrition, 2010, http://www.ifpri.org/sites/default/files/publi-
cations/ghil0.pdf.

Hellwig Z., (1968), Zastosowanie metody taksonomicznej do typologicznego podziatu krajow ze
wzgledu na poziom ich rozwoju oraz zasoby i struktur¢ wykwalifikowanych kadr, Przeglgd Staty-
styczny, 4.

Kolenda M., (2006), Taksonomia numeryczna. Klasyfikacja, porzqdkowanie i analiza obiektow
wielocechowych. Wroctaw, Wydawnictwo Akademii Ekonomicznej im. Oskara Langego we Wro-
cltawiu.

Kukuta, K., (2000), Metoda unitaryzacji zerowanej. Warszawa, PWN.

Luniewska M., Tarczynski W., (2006), Metody wielowymiarowej analizy porownawczej. Warszawa,
PWN 2006.

Mtodak A., (2006), Analiza taksonomiczna w statystyce regionalnej. Warszawa, Difin.

Nermend K., Borawski M., (2006), Using Average-Variance Number System in Calculation of
a Synthetic Development Measure, Polish Journal of Environmetal Studies, 15 (4C), 127-130.
Nermend K., (2006a), A Synthetic Measure of Sea Environment Pollution, Polish Journal of Envi-
ronmetal Studies, 15 (4b), 127-129.

Nermend K., (2006b), Using Average-Variance Representation in Economic Analyses, Polish Jour-
nal of Environmetal Studies, 15 (4C), 123-126.

Nermend K., (2007), Taxonomic Vector Measure of Region Development (TWMRR), Polish Jour-
nal of Environmental Studies, 16 (4A), 195-198.

Nermend K., (2008a), Employing Similarity Measures to Examine the Development of Technical
Infrastructure in Polish Counties, Folia Oeconomica Stetinensia, 15 (7), 87-97.

Nermend K., (2008b), Zastosowanie rzutu wektora do budowy miernika syntetycznego, Przeglgd
Statystyczny, 55 (3), 10-21.

Nermend K., (2008c), Rachunek wektorowy w analizie rozwoju regionalnego, Wydawnictwo
Naukowe Uniwersytetu Szczecinskiego, Szczecin.

Nermend K., (2009), Vector Calculus in Regional Development Analysis, Series: Contributions to
Economics, Springer.

Sobczyk M., (1983), Analiza porownawcza produkcji rolniczej w wojewddztwie lubelskim, Wia-
domosci Statystyczne, 2.

Social Watch, Social Watch Annual Report 2010: Time for a new deal after the fall, Montevideo,
2010, http://www.socialwatch.org/sites/default/files/Social-Watch-Report-2010.pdf.

United Nations Development Programme, Human Development Report, New York, Oxford Uni-
versity Press, 2010, http://hdr.undp.org/en/reports/global/hdr2010/

World Bank, Making a difference for entrepreneurs, 2010,
http://www.doingbusiness.org/reports/doing-business/doing-business-2011.

World Economic Forum, Global Competitiveness Report 2010-2011,
http://www3.weforum.org/docs/WEF_GlobalCompetitivenessReport 2010-11.pdf.



100 Kesra Nermend, Malgorzata Tarczynska-Luniewska

BADANIE JEDNORODNOSCI PRZESTRZENNEJ I CZASOWEJ ROZWOJU OBIEKTOW
SPOLECZNO-GOSPODARCZYCH

Streszczenie

W artykule przedstawiono zastosowanie arytmetyki przyrostow w konstrukcji wektorowej miary
syntetycznej do badania jednorodnosci czasowej i przestrzennej regionow. W konstrukeji miernika zasto-
sowano par¢ uporzadkowang: przyrost warto$ci $redniej, przyrost odchylenia standardowego. Dzigki
temu uzyskano dla kazdej warto$ci miary dodatkowg informacje mowiaca o jednorodnosci regionow.
W artykule przedstawiono przyktad konstrukcji wektorowej miary syntetycznej do stworzenia rankingu
polskich wojewodztw wedtug przestrzennej jednorodnosci na bazie danych uzyskanych z powiatow
bedacych czesciami wojewodztw.

Stowa kluczowe: Wektorowa miara syntetyczna, miara syntetyczna, taksonomia, rachunek wek-
torowy, arytmetyka przyrostow, badania regionalne, jednorodno$¢ regionéw, metody porzadkowania
liniowego

STUDY OF SPATIAL AND TEMPORAL UNIFORMITY OF SOCIOECONOMIC OBJECTS
DEVELOPMENT

Abstract

The article presents the method for constructing synthetic vector measure which allows to determine
the effect of indicators’ variability on the result of ranking. The measure is composed of an ordered pair
of mean value increment and standard deviation increment. As a consequence, additional information
that allows to determine how the rank of a given object might change may be gathered. An example of
constructing synthetic vector measure for creating a ranking of Polish voivodships in terms of spatial
uniformity based on data obtained from counties being parts of those voivodships is presented.

Keywords: Vectoral synthetic measure, synthetic measure, taxonomy, vector calculus, arithmetic of
increments, image processing, regional analysis, linear ordering methods
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Urodzony 27.05.1927 r. w Kolbuszowej w 1934 r. z rodzicami przybyt do Lodzi.
Tam tez w roku 1945 ukonczyt gimnazjum i rozpoczat w tym samym roku studia na
Wydziale Prawno-Ekonomicznym. Studiujac najpierw oba kierunki, po drugim roku
skoncentrowat si¢ na kierunku ,,Ekonomia”, ktéry skonczyt w roku 1949. Trauma-
tyczne do$wiadczenia z poéznego dziecifistwa ($mier¢ ojca w 1940 roku w Katyniu)
ksztattuja w nim silny charakter, wolg dzialania i przyspieszaja dojrzato$¢ jego oso-
bowosci. Zardéwno w czasie wojny, jak i bezposrednio po jej zakonczeniu zmuszony
jest do pracy zarobkowej najpierw w zawodach fizycznych, a nastepnie administracji
w przedsigbiorstwach przemyshu wlokienniczego. Zycie zmusza Go do uznawania
zasady primum agere. Wyznawanie jej pomogto Mu w zdobyciu stawy skutecz-
nego szefa, nauczyciela, organizatora administracji (najpierw w przedsigbiorstwach
a pozniej na UL i SAN — Spoteczna Akademia Nauk), nauczyciela akademickiego
1 uczonego.

Profesor Wiladystaw Welfe — nalezat do szczegélnie zastuzonych pracownikow
Uniwersytetu Lodzkiego. Dzieki osobistej energii, zdolnosciom, imperatywowi dzia-
tania odcisnal wyrazne §lady dziatalno$ci naukowej, organizacyjnej, dydaktycznej naj-
pierw w Wyzszej Szkole Ekonomicznej w Lodzi, a nastgpnie (po jej przytaczeniu do
Uniwersytetu £.odzkiego) — zarowno na Wydziale Ekonomiczno-Socjologicznym UL,
jak i w catym UL. Znajac bardzo dobrze jezyk rosyjski, angielski, niemiecki i fran-
cuski, przyczynit si¢ w duzym stopniu do nawigzania szerokiej wymiany naukowe;j
z zagranicg. Lubil by¢ widoczny w dziatalnosci organizacyjnej i dziatalno$ci nauko-
wej. Preznosé i1 skuteczno$¢ w tych formach dziatalnos$ci zawdzigczat znakomitej
pamieci do ludzi, faktow i liczb, opanowaniu podstaw nauk prawnych oraz petnym
studiom ekonomicznym.

W réznych okresach zycia struktura form intensywnosci W. Welfe byta rézna.
Byly diugie okresy przewagi dzialalno$ci organizacyjnej nad naukowa, nawet wow-
czas nie przerywajace intensywnej dziatalnosci badawczej.

We wszystkich formach dzialalnosci Prof. W. Welfe byl zwolennikiem dziatal-
nosci zespolowej — zar6wno w obrebie Instytutu, ktorym kierowal, jak tez innych
instytucji Polski i zagranicy.

Dzieki organizacyjno-naukowej kooperacji osiagnat znaczace wyniki w zakresie
zarO6wno organizacji szeroko pojetej nauki jak i nauk ekonomicznych w szczego6lnosci.

Dorobek naukowy Prof. W. Welfe jest imponujgcy zarowno co do liczby publika-
cji, opracowan, referatow, recenzji jak i co do szerokosci zainteresowan. Zawdziecza
go wlasnej inicjatywie, ale szczeg6lnie umiejetnemu tworzeniu i kierowaniu zespotami
badawczymi. Szczegolnie wydajnym naukowo byt i jest Zespot Modeli Gospodarki
Narodowe;j.

Analize dorobku przeprowadzimy w podziale na kilka okresow.

W dorobku z okresu 1948-1968 widoczna jest przewaga prac z zakresu staty-
styki ekonomicznej i ekonomii. Podsumowanie badan z tych zakresow stanowig trzy
ksigzki. Pierwsza to ,,Statystyka handlu” (opublikowana przez PWG w roku 1957)
zawiera omowienie nie tylko éwczesnych problemoéw podrecznikowych z gromadze-
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nia i analizy danych, ale takze umiejetne nawigzywanie do efektow takich analiz dla
badan ekonomicznych.

Jeszcze glebsza analize takich zwigzkow mozna znalez¢ w bardzo waznej mono-
grafii ,,Indeksy produkcji” (wydanej przez PWE w roku 1966), w ktérej autor $cisle
wigze wiedze ze statystyki ekonomicznej z ekonomig.

W monografii ,,Popyt i podaz” wydanej przez PWE w 1962 r. autor podsumowuje
swoje dwczesne poglady nt. ekonomii strony popytowej i podazowej oparte na anali-
zie wybranych publikacji z zakresu ekonomii. Lata po§wigcone omawianej tematyce
zaowocowaly w tatwej adaptacji badawczej probleméw z dziedziny ekonometrii
i ekonomii stosowanej uprawianych przez Prof. W. Welfe do ostatnich dni.

W latach 1969-1980 w badaniach Prof. W. Welfe wystepuja dwa nurty. Rosnie
systematycznie zainteresowanie i mobilizacja naukowa w budowie ekonometrycz-
nych modeli gospodarki narodowej i rownocze$nie sporo czasu i uwagi poswieca
On badaniom uzytecznos$ci praktycznej ekonometrycznych modeli rynkéw. W efekcie
kierowania badaniami swego zespotu naukowego powstaje 3 tomowa wieloautorska
monografia pt.: ,,Ekonometryczne modele rynku”, ktoérej ramy wyznaczyt i tekst zaak-
ceptowatl Prof. W. Welfe.

W monografii tej znajduje si¢ podsumowanie stanu wiedzy z zakresu metod eko-
nometrii opisowej (T.1), modeli konsumpcji (T. 2) oraz badan rownowagi polskich
rynkow (T. 3) wraz z komentarzami o perspektywach rozwoju metod i modeli ekono-
metrii stosowanej nie tylko w Polsce.

W tym okresie przetomowa praca Prof. W. Welfe jest referat pt. ,, A Medium-
Term Econometric Model of the Polish Economy” wygloszony w trakcie ESEM-1973
w Oslo, opublikowany w ,,Pracach Instytutu Ekonometrii i Statystyki UL” nr 8, £0dz
1973 1.

W pracy tej po raz pierwszy zaproponowano pewien Sredniookresowy model
ekonometryczny polskiej gospodarki planowej. Nie byl to pierwszy ekonometryczny
model gospodarki polskiej, gdyz wczesniej, w latach 60’ XX w., grupa badawcza
Prof. Z. Pawlowskiego i Prof. A. Barczaka z Akademii Ekonomicznej w Katowicach
zaproponowata empiryczny model akcentujacy inne strony funkcjonowania polskiej
gospodarki tego okresu.

Zaistnienie w Polsce w latach 70.—80. XX. w. problemoéw resortowych i central-
nych i niezwykle aktywne wiaczenie si¢ Prof. W. Welfe w organizowanie zespolow
badawczych w UL i kraju umozliwito Mu osiagniecie stosunkowo szybko — lider-
skiej roli w budowie empirycznych modeli polskiej gospodarki. W 1975 r. powstat
pierwszy udoskonalony model W1 z rodziny modeli W. W referatach na kolejnych
konferencjach mig¢dzynarodowych (najczesciej wspotautorskich) prezentowane sa
prognostyczno-symulacyjne wilasnosci roznych wersji modeli W1-W3 oraz modeli
zintegrowanych typu [-O-S. Do nowych probleméw — dla polskiej gospodarki szcze-
gblnie waznych w latach 70. i 80. XX. w., ktore podejmuje Prof. W. Welfe i jego
Zespot Modelowania Gospodarki Narodowej naleza problemy nierownowagi. Niestety
w ukladach socjalistycznych gospodarek planowanych, w ktorych pieniadz i ceny nie
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petnity swych normalnych funkcji znanych z gospodarek rynkowych, proby mode-
lowania gospodarki napotykaty na szereg barier teoretycznych, metodologicznych
i informacyjnych.

Z préb tych Prof. W Welfe i1 jego zespot wychodzg czesto zadowalajgco, mimo
sporych ograniczen sprzgtowych w stosunku do wymogoéw rozrastajacych si¢ co do
skali (liczby réwnan) modeli z serii W.

W okresie 1981-1989 powstaja ro6zne wersje modeli W4-WS5 polskiej gospodarki
uwzgledniajgce ciagle aktualizowane specyfikacje. Zorientowane one sg na wykry-
wanie stopnia nierownowagi rynkow i gospodarki, analizowanie ograniczen wzrostu
gospodarki planowej i wymykajacej sie spod kontroli wladz inflacji cen. Réwniez
w tym okresie sporym zainteresowaniem badawczym ciesza si¢ w ZMGN problemy
modeli zintegrowanych I-O-S.

Zarowno w latach 70°, jak 1 w latach 80’ kontakty Prof. W. Welfe (w szczegdlno-
$ci) jak i niektorych cztonkow ZMGN (np. J. Sztaudyngera, J. Gajdy) z grupg LINK
— prof. L. Kleina sg niezwykle intensywne. Owocuja one we wspolnych publikacjach
1 projektach badawczych i rosnacych kontaktach naukowych z ekonomistami-ekono-
metrykami z Francji, Niemiec, Szwecji (szczegdlnie z Uppsali), krajow RWPG.

W latach 1990-2012 sytuacja badawcza zasadniczo zmienita si¢ z uwagi na
przeksztalcenia polskiej gospodarki planowej w gospodarke rynkowsg. Przywrocone
zostaly normalne funkcje cen, pienigdza, instytucji gospodarki rynkowe;.

W oczywisty sposob Prof. W. Welfe i uczestnicy badan z ZMGN zaczynaja korzy-
sta¢ nie tylko z doswiadczen grupy LINK — L. Kleina, ale i calej $wiatowej literatury
ekonomicznej. Procz wielkiej liczby prac badawczych pisanych w ramach projektow
KBN, LINK, ACE z inicjatywy Prof. W. Welfe, co roku powstaje wiele referatow
i artykutow publikowanych w Polsce i za granica. Wiodagcym tematem sg modele
transformujacej si¢ gospodarki polskiej i ich prognostyczno-symulacyjne wykorzy-
stanie.

Gros prac dotyczy analizy polskich problemdw bezrobocia, inflacji, nierownowagi
gospodarczej, wzrostu gospodarczego. W pracach tych wida¢ duzy wplyw wspotcze-
snych modeli wzrostu (m.in. modelu Mankiwa-Romera-Weila) oraz pewne wpltywy
mys$li keynesowskie;j.

W wielu pracach (jesli nie w wigkszo$ci) przebija pragmatyczne dgzenie Prof.
W. Welfe do pokazania zastosowan wynikow modelowego prognozowania i symulacji
przy formutowaniu scenariuszy polityk gospodarczych. Dazenie to w paradygmacie
liberalnej gospodarki rynkowej nie ma tylu mozliwosci pokazania swej okazatosci co
w gospodarce rynkowo-planowej z przewagg rynkowosci. Niezalezno$¢ ustawowa
polityki NBP z celem inflacyjnym i kurczace si¢ sfery oddziatywan polityki polskiego
rzadu (z uwagi na stopien sprywatyzowania gospodarki i integracj¢ z gospodarka
UE) zmniejszaja mozliwosci pokazania uzyteczno$ci modeli dla celow polityk.
Nie zmniejsza to jednak ostrzegawczo — scenariuszowo — decyzyjnej roli tworzonych
modeli z rodziny W, jak i modeli tworzonych przez nie — tdédzkie grupy progno-
styczne.
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Podsumowanie do$wiadczen w zakresie modelowania ekonometrycznego stano-
wia nastepujace ksiazki:

,Ekonometryczne modele gospodarki narodowej Polski” (PWE — 1992),
,Ekonometria stosowana” PWE — 1996 (wspotautor A. Welfe),
,Principles of macroeconometric modeling”, North-Holland — 1999) (wspotautorzy

L. Klein, A. Welfe),

»Ekonometryczny model wzrostu gospodarczego” (red. W. Welfe Wyd. UL 2001),
»Macroeconometric Models”, Springer, 2013.

W latach 2000-2004 powstaje nowa rodzina modeli W8. W modelach tych
uwzglednia sie idee endogenicznego postepu technicznego i wlasne pomiary kapitatu
ludzkiego oraz szeroko wykorzystuje si¢ idee statystycznej kointegracji badanych
procesow.

Podsumowanie zyciowego dorobku w zakresie modelowania ekonometrycznego
w skali makromodelowania, szczegolnie gospodarki polskiej, stanowi ostatnia mono-
grafia z 2013 r. wydana przez Wydawnictwo Springer. O modelach makroekonome-
trycznych z perspektywy ich budowy, zastosowan w skali makro oraz powigzan tych
modeli z teorig ekonomii.

Podsumowujac niezwykle bogaty dorobek naukowy nalezy mocno podkresli¢ jego
oryginalnos¢, zespotowos¢ tworzenia i stworzenie jednego z nurtow t6dzkiej szkoty
badan ekonomicznych. Prof. W. Welfe opublikowat 68 autorskich lub wspotautorskich
monografii i napisat ponad 300 artykulow (autorskich lub wspotautorskich) i jeszcze
wigcej referatow na krajowe i zagraniczne konferencje.

Do waznych osiagnie¢ naleza m.in.

— weryfikacje teorii J. Kornaia i M. Kaleckiego barier wzrostu,

— weryfikacja idei podazowego mnoznika konsumpcji Barro-Grossmana,

— pomiar nierownowagi rynkow,

— hipotezy o specyfice form zaleznosci gospodarek przejsScia systemowego,

— systematyczne prognozy wedhug modelu WK, W8, W10 w horyzontach $rednio

i krétkookresowych.

W oczywisty sposob rola Prof. W. Welfe zostata zauwazona i data podstawe do
jego wyktadow na wielu uniwersytetach w kraju i za granica, a takze uzyskania tytutu
doktora honoris-causa w Uppsali, Lyonie, Krakowie i Lodzi oraz tytutu cztonka kore-
spondenta PAN i UAN (Ukrainska Akademia Nauk).

Profesor Wtadystaw Welfe dziatalno§¢ naukowo-dydaktyczna rozpoczat w roku
1948 jako asystent — wolontariusz Katedry Statystyki Uniwersytetu £.odzkiego.

W latach 1949-1961 pracuje w Katedrze Statystyki Wyzszej Szkoty Ekonomiczne;j
w Lodzi, a po polaczeniu tej uczelni z Uniwersytetem L.odzkim w latach 1961-1964
jest zatrudniony w Katedrze Demografii i Statystyki UL, kierowanej wowczas przez
prof. E. Rosseta.

Pozniejszy doktor honoris causa UL — doktoryzuje si¢ i habilituje w Szkole Gtow-
nej Planowania i Statystyki w Warszawie odpowiednio w latach: 1961 (doktorat pod
kierunkiem prof. K. Romaniuka) i 1964 (habilitacja). Praca doktorska i habilitacyjna
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dotyczy szeroko pojetej tematyki statystyki ekonomicznej, w szczegdlnosci analizy
wlasnosci statystycznych indeksow.

Od 1965 r. do 1996 sprawnie pelni funkcje kierownika — najpierw Zaktadu,
a pdzniej Katedry Ekonometrii. W latach 1970-1997 dynamicznie sprawuje funkcje
Dyrektora Instytutu Ekonometrii i Statystyki UL.

W latach 1957-1958 skutecznie pelni funkcje Dziekana Wydzialu Handlu WSE
w Lodzi, w latach 1958-1960 — Dziekana Wydzialu Handlowo-Towaroznawczego
tejze WSE, natomiast w okresie 1965-1966 Prodziekana Wydziatu Ekonomiczno-
-Socjologicznego UL, 1966—1969 Dziekana Wydzialu Ekonomiczno-Socjologicznego
UL, a w latach 1972-1978 funkcje Prorektora ds. Nauki UL.

Pelione funkcje oraz gleboki osobisty oglad organizacji 1 kierunkéw studiow
w m.in. Wielkiej Brytanii, Zwigzku Radzieckim, USA nabyty podczas dlugookreso-
wych stazow naukowych, a takze §wietna znajomos¢ ilosciowych dyscyplin nauko-
wych wspomagajacych nauki ekonomiczne z drugiej strony — zapewne wptynely na
stworzenie wlasciwej poczatkowo formy kierunku ,,Ekonometria”, po6zniej ,,Cyberne-
tyki ekonomicznej i informatyki”, a od 1992 r. , Informatyki i ekonometrii”.

Prof. W. Welfe dzielit swe zainteresowania naukowe i dydaktyczne miedzy
ekonometrie i statystyke. Poczatkowo wigcej czasu poswigcal statystyce a pdzniej
ekonometrii i ekonomii stosowane;j.

Rzetelnie prowadzone wyklady w Polsce 1 za granica dotyczyly ekonometrii,
ekonometrii stosowanej, statystyki, ekonometrycznego modelowania gospodarki
narodowej, przepltywoéw migdzygaleziowych.

Byt promotorem ponad 150 prac magisterskich, 37 rozpraw doktorskich, opie-
kunem 15 rozpraw habilitacyjnych, a takze tytutdow doktora honoris causa UL
(akademika A. G. Aganbegjana, noblisty L. Kleina). Pehit tez role recenzenta wielu
wnioskow habilitacyjnych i tytutow profesorskich.

Pehiac bez wysitku funkcje administracyjne, podejmowat si¢ petnienia réwno-
legle bardzo wplywowych funkcji reprezentacyjnych i wykonawczych w ramach
zmieniajacych si¢ w czasie struktur finansowania nauki polskiej (przewodniczacego
zespolow tematycznych problemow resortowych, problemow centralnych, a w latach
90. — projektéw KBN. Za granicg od 1967 roku jest cztonkiem reprezentantem grupy
LINK L. Kleina z USA prognozujacej zachowanie waznych — z punktu widzenia tej
grupy — gospodarek.

Od 1974 r. byt glownym organizatorem cyklu miedzynarodowych konferencji
MACROMODELS organizowanej przez Instytut Ekonometrii i Statystyki, ktore
w latach 70. 1 80. stanowity wazne forum dyskusji naukowych miedzy naukowcami
Zachodu i RWPG.

Prof. W. Welfe uczestniczyl w pracach Econometric Society (reprezentant
Towarzystwa na Polske do roku 1993), Applied Econometric Association, European
Economic Association, Association for Modelling and Forecasting Economies in
Transition (AMFET; cztonek zatozyciel i pierwszy prezydent tego towarzystwa),
Komitetu Statystyki i Ekonometrii PAN (czlonek Prezydium, z-ca przewodniczacego,
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przewodniczacy), Komitetu Ekonomicznego PAN, Komitetu Nagrod Panstwowych,
KBN (1994-2000 jako przewodniczacy Zespotu Nauk Prawnych i Ekonomicznych),
Fundacji Nauki Polskiej (od 1995 r.), Rady Naukowej ZBSE GUS i PAN, Nauko-
wej Rady Statystycznej GUS (z-ca przewodniczgcego), Rady Glownej Szkolnictwa
Wyzszego (2 kadencje), CKK ds. Kadr Naukowych (z-ca przewodniczacego Sekcji
Ekonomicznej), cztonek Rady Naukowej przy Prezydencie m. Lodzi (wieloletni
przewodniczacy), LTN (przewodniczacy Zarzadu Wydziatu II Nauk Spotecznych),
Komitetu Redakcyjnego ,,Studiéw Prawno-Ekonomicznych” (redaktor naczelny),
»Wiadomosci Statystycznych” (redaktor naczelny), rad redakcyjnych ,,Przegladu
Statystycznego”, ,,Argumenta Oeconomica”, oraz ,,Badan Operacyjnych i Decyzji”.

Profesor W. Welfe wielokrotnie byt wyrozniany nagrodami: Zarzadu Gltownego
PTE (1963), im O. Langego (1970), wpisem do Ksiggi Czyndéw i Osiagnie¢ Nauki
Polskiej (1973), Nagroda Miasta t.odzi (1977), LTN i Sekretarza Wydzialu I PAN
(1993), a takze nagrodami resortowymi i uczelnianymi.

Efekty dziatalnosci organizacyjno-dydaktycznej Prof. W. Welfe zostaly uhonoro-
wane wieloma odznaczeniami, tj. m.in. Krzyzem Komandorskim z Gwiazda Orderu
Odrodzenia Polski (2001), Ztotym Krzyzem Zastugi (1959), Ztotg Odznaka UL (1971),
Krzyzem Kawalerskim (1972), Krzyzem Oficerskim (1980), Krzyzem Komandorskim
OOP (1990), Medalem Komisji Edukacji Narodowej (1973), medalem ,,Uniwersytet
Lodzki w Shuzbie Spoteczenstwa i Nauki” (1975), Zastuzony Nauczyciel PRL (1978).

Przedstawiony zarys osiagni¢¢ Profesora W. Welfe jako, uczonego, nauczyciela,
szefa 1 organizatora ilustruje jak wielka role odgrywat na gruncie dyscyplin wiedzy,
ktore uprawial, a takze ile swej energii poswigcat dla ozywienia dziatalnosci nauko-
wo-badawczej i edukacyjnej w Polsce. Powtorzenie tych osiagni¢e¢ w Srodowisku
statystykow 1 ekonometrykow bedzie bardzo trudne.

Wtadystaw Milo — Uniwersytet £.0dzki
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WKEAD POLAKOW W ROZWOJ STATYSTYKI MATEMATYCZNE]
I STOSOWANEJ PO DRUGIEJ WOINIE SWIATOWE]

W artykule! oméwie wkiad Polakow pracujacych na uniwersytetach, uczelniach
technicznych i instytutach badawczych w rozwoj statystyki matematycznej i stosowa-
nej po roku 1945. Obejmuje on dziatania tych statystykow, ktorzy studiowali w Polsce
i byli zwigzani z nig w poczatkach swojej kariery naukowej. Czas powojenny zostat
podzielony przeze mnie na trzy okresy: lata 1945-1970, 1970-1990 i okres po roku
1990 do dzi§. W tym miejscu nie dyskutujemy wktadu najwybitniejszego polskiego
statystyka, Jerzego Neymana, bedgcego tematem innych opracowan (por. Klonecki
1 Zonn, 1973; Klonecki, 1995 i Ledwina, 2012). Osiagniecia polskich statystykow
w biometrii przedstawiono w Calinski (2012).

LATA 1945-1970

Przy omawianiu wktadu Polakow do statystyki $wiatowej warto zdac¢ sobie
sprawe z kondycji polskiej statystyki bezposrednio po wojnie. Zostata ona trafnie
opisana przez Jana Oderfelda: ,, W statystyce matematycznej sytuacja jest wyjgtkowo
krytyczna. Te gatqz nauki uprawiato przed 1939 rokiem bardzo niewielu specjalistow,
z ktorych po 1945 r. pozostata w kraju jedynie garstka.”. Ze znanych stochastykow,
ktorzy przezyli wojne, poza Polska pozostawali m.in. Jerzy Neyman, Stanistaw Ulam,
Marek Kac, Zygmunt Birnbaum (w USA) oraz Zbigniew Lomnicki i Stanistaw Kry-
styn Zaremba (w Wielkiej Brytanii). Szczesliwie byli matematycy biorgcy udziat
w organizacyjnym odtwarzaniu dziatalnos$ci polskiej matematyki po wojnie, tacy
jak Edward Marczewski i Hugo Steinhaus, ktorzy rozumieli konieczno$¢ rozwijania
zastosowan i statystyki. Dziatania organizacyjne i naukowe w tym kierunku zostaty
podjete przede wszystkim we Wroctawiu i Warszawie, w nowo powstatych instytu-
cjach: Uniwersytecie Wroctawskim i Politechnice Wroctawskiej oraz w Panstwowym

1 Artykut jest zmodyfikowang wersja wyktadu wygloszonego na Kongresie Statystyki Polskiej
z okazji jubileuszu 100-lecia PTS, Poznan, kwiecien 2012.

Adres autora: Instytut Podstaw Informatyki PAN, Jana Kazimierza 5, 01-248 Warszawa, e-mail:
miel@ipipan.waw.pl
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Instytucie Matematycznym przeksztalconym wkrotce w Instytut Matematyczny Pol-
skiej Akademii Nauk z oddziatami w Warszawie i Wroctawiu. W IM PAN zostaje
utworzony Wydzial Zastosowan Matematyki, ktorego Sekcja Aktuarialna przeksztatca
si¢ w Sekcje Statystyki Matematycznej (jej pierwszym kierownikiem byl O. Lange).
Powstaja pisma: Zastosowania Matematyki (w 1953 roku) i Listy Biometryczne
(w roku 1964). Gtownymi animatorami rozwoju statystyki w tych instytucjach byli,
we Wroctawiu: Hugo Steinhaus, Julian Perkal, Stefan Zubrzycki, Stanistaw Trybula,
Jozef Lukaszewicz 1 Bolestaw Kopocinski, a w Warszawie: Jan Oderfeld, Marek Fisz,
Wiestaw Sadowski, Oskar Lange i Mieczystaw Warmus (ktoéry przeniost si¢ z Wro-
ctawia do Warszawy w 1958 roku).

Centralng postaciag i glownym animatorem rozwoju zastosowan matematyki
1 statystyki w pierwszym okresie powojennym byl Hugo Steinhaus (1887-1972),
pracujacy na Uniwersytecie Wroctawskim i Instytucie Matematycznym PAN. Ten
Swiatowej renomy matematyk, wspottworca Iwowskiej szkoty analizy funkcjonalne;j,
po wojnie, w wieku lat ponad piecdziesieciu (w roku 1945 miat 57 lat) skupit sie
gldwnie na zastosowaniach matematyki i statystyce i robit to z wielkim talentem
1 zaangazowaniem. Jest on jednym z tworcow (wspdlnie z K. Florkiem, J. Lukasze-
wiczem, J. Perkalem i S. Zubrzyckim) tzw. taksonomii wroctawskiej, bedacej zbio-
rem metod analizy danych opartych na konstrukcji najkrétszego dendrytu taczacego
wszystkie punkty zbioru skonczonego. Dendryt ten okazat si¢ doskonalym narzgdziem
wizualizacji zbioru obiektow, odlegto$ci migdzy ktorymi nie muszg by¢ koniecznie
odlegtosciami euklidesowymi i zadane s3 przez macierz ogolnie zdefiniowanych
podobienstw. Metoda najkrotszego dendrytu jest dotad stosowana przez praktykéw
wszedzie tam, gdzie istotne s metody grupowania obiektow i cech, m.in. w bio-
logii, antropologii i1 astronomii. Steinhaus byl rowniez autorem nowatorskich prac
dotyczacych dochodzenia ojcostwa na podstawie pomiaréw serologicznych i tworca
(wraz J. Oderfeldem i1 K. Wisniewskim) pierwszych polskich norm statystycznych
dotyczacych kontroli jakosci. Prowadzil tez badania teoretyczne dotyczace bayesow-
skich estymatorow prawdopodobienstwa sukcesu i opublikowal w 1957 roku na ten
temat pracg The problem of estimation (Steinhaus, 1957). Byl to pierwszy po wojnie
artykut w Annals of Mathematical Statistics, ktérego autorem byt statystyk pracujacy
w Polsce. Ogromne znaczenie miaty zainicjowane przez Steinhausa dzialania organi-
zacyjne: zatozenie, przy wspolpracy Jana Oderfelda, pisma Zastosowania Matematyki,
ktorego byt pierwszym redaktorem naczelnym oraz zainicjowanie dziatalnosci i pro-
wadzenie wtorkowego seminarium zastosowan matematyki w IM PAN we Wroctawiu.
Moze warto w tym miejscu przytoczy¢ zdania z artykutlu wstepnego otwierajacego
pierwszy tom Zastosowan Matematyki, aby zda¢ sobie sprawe, jak bardzo poglady
1 zamierzenia redaktorow pisma nie stracity dzisiaj na aktualnosci: ,,Bedziemy unikali
artykutow, w ktorych subtelnos¢ matematyczna jest celem samym w sobie, a mozot
autora i czytelnika przewyzsza korzys¢ poznawczq i praktyczng. Zastrzegamy sobie
jednak oglaszanie rezultatow, ktore nie stuzg bezposrednio zadnej nauce poza samq
matematykq, ale poSrednio stuzq im wszystkim naraz, przez to, ze wyswietlajq kwestie



Wkiad Polakow w rozwdj statystyki matematycznej i stosowanej po drugiej wojnie swiatowej 111

zasadnicze i przyczyniajq sie do wlasciwego rozumienia matematyki i jej voli w kul-
turze i cywilizacji wspolczesnej.”.

Przedstawicielem nastgpnego pokolenia polskich statystykow byt Julian Perkal
(1913-1965) (zwigzany w roznych okresach zycia z Uniwersytetem i Politechnika
Wroctawska, Instytutem Matematycznym PAN i Wyzsza Szkota Rolniczag we Wro-
ctawiu), wyksztatlcony przed wojng matematyk (stopien magistra filozofii uzyskat
w 1937 roku), ktéry podobnie jak Steinhaus miat niezwykle szerokie zainteresowania
i talent do zastosowan (por. Lukaszewicz (1967)). Najwiecej prac poswigcit analizie
taksonomicznej i dyskryminacyjnej. Do jego najbardziej trwatych osiggnie¢, obok
udziatu w stworzeniu taksonomii wroctawskiej nalezata koncepcja wskaznikéw Per-
kala, pozwalajacych stwierdzi¢, ktora z cech opisujacych obiekt najbardziej wyrdznia
go na tle innych obiektow. Bardzo ciekawa koncepcjg zaproponowang przez Perkala
byla konstrukcja nomograméw noszacych dzi$ jego imig, stosowanych w ocenie
rozwoju dzieci i bedacych wazng alternatywa dla powszechnie stosowanych nomo-
gramow wzrostu 1 wagi dzieci. Julian Perkal byt zatozycielem Polskiego Towarzystwa
Biometrycznego (w 1961 roku) i pisma Listy Biometryczne (obecnie Biometrical Let-
ters). Jego przedwczesna $mier¢ w wieku 53 lat znacznie ostabita Srodowisko polskich
statystykow, podobnie jak nagly zgon Stefana Zubrzyckiego, najzdolniejszego wro-
ctawskiego ucznia Steinhausa (Stefan Zubrzycki zmart w 1968 roku w wieku 41 lat).

Stefan Zubrzycki, zwigzany z Uniwersytetem Wroctawskim i IM PAN byl pre-
kursorem badan dotyczacych statystyki przestrzennej i opublikowat na ten temat
cykl znakomitych prac. Badania te motywowane potrzebami kopalnictwa w Polsce
zwigzane byly z modelowaniem zasobnos$ci z16z y(p) jako procesu losowego obser-
wowanego w pewnych punktach badanego obszaru D. Prace Zubrzyckiego dotyczyty
miedzy innymi problemu estymacji catkowitych zasobow ztoz V(D) = [, v(p) dp,
w tym efektywnosci estymatoréw liniowych tego parametru dla ustalonych punk-
tow probkowania p;, ..., p,, problemu estymacji funkcji kowariancji dla obserwacji
obarczonych btgdami losowymi oraz wptywu ksztalttu regularnych sieci probko-
wania na efektywnos$¢ estymatora $redniej Y zasobow V¥ (D). Reprezentatywnymi
pracami Zubrzyckiego dotyczacymi tych zagadnien sg Zubrzycki (1957) i wspolna
praca z Daleniusem i Hajkiem, Dalenius ef al. (1961) (por. réwniez bibliografi¢ prac
w Kopocinski i Lukaszewicz, 1971). Podobnie jak Steinhaus i Perkal, Zubrzycki
byt niezwykle wszechstronnym badaczem i zajmowat si¢ rowniez m.in. problemami
kontroli jakosci, oceny licznosci populacji i wykorzystaniem metod statystycznych
w genetyce 1 astronomii. Napisal popularny podrgcznik z rachunku prawdopodobien-
stwa i statystyki matematycznej (Zubrzycki, 1966).

Prace Stanistawa Trybuty (1932-2008) (IM PAN, PWr) sa istotnym wktadem
w teori¢ estymacji minimaksowej i estymacji sekwencyjnej dla proceséw stochastycz-
nych oraz w teori¢ sterowania (por. Trybuta, 1958). Badania w zakresie statystyki
kontynuowane sg przez jego uczniow (R. Rozanski, R. Magiera, M. Wilczynski).

Z grupy statystykéw warszawskich najtrwalszymi osiggnieciami z tego okresu
sa osiagniecia Marka Fisza (1910-1963), pracujacego w Polsce na Uniwersytecie
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Warszawskim i IM PAN do 1960 roku. Do prekursorskich prac naleza jego prace
o rozktadach asymptotycznych pewnych nieparametrycznych statystyk testowych
przy wykorzystaniu aparatu stabej zbieznosci miar okreslonych na przestrzeniach
metrycznych. Ta tematyka byla rozwijana przez R. Bartoszynskiego, promotorem
pracy doktorskiej ktorego byl wlasnie Fisz. Byt on rowniez autorem doskonatego
podrgcznika z rachunku prawdopodobienstwa i statystyki, trzykrotnie wydanego
w jezyku angielskim (Fisz, 1954).

Dziatalno$¢ Jana Oderfelda byla $ci$le zwigzana z zastosowaniami matematyki
1 statystyki, przede wszystkim ze statystyczng kontrolg jakosci. Warto wspomnie¢ tu
o gléwnym nurcie dzialalnosci naukowej Oderfelda: byt on znakomitym konstruk-
torem, przede wszystkim silnikow lotniczych, ale rowniez pamieci zewnetrznych do
maszyn matematycznych (jak kiedy$ okreslano komputery). Z kolei, prace W. Sadow-
skiego (por. np. Lukaszewicz i Sadowski, 1960) i O. Langego dotyczyly przede
wszystkim problemow statystycznych motywowanych lub zwigzanych z problemami
ekonomicznymi i ekonometrycznymi.

Mieczystaw Warmus (1918-2007), pierwszy dyrektor powstatego w roku 1961
Centrum Obliczeniowego PAN, byt jednym z prekursoréw rozwoju metod statystyki
obliczeniowej w Polsce. Prowadzit rowniez intensywng wspolprace z lekarzami,
dotyczaca m.in. modelowania i analizy statystycznej danych cukrzycowych i kardiolo-
gicznych. Jak mozna zorientowaé si¢ nawet z tego krotkiego opisu, rozwoj statystyki
w pierwszym okresie powojennym dotyczyl przede wszystkim statystyki stosowa-
nej, a zagadnienia, ktore badano, byly zwigzane z potrzebami odbudowujacej sig
gospodarki. Wyniki teoretyczne byly nieliczne, ale za to znakomite (Fisz, Steinhaus,
Trybuta, Zubrzycki).

LATA 1970-1990

Poczatek lat siedemdziesiatych ubiegtego stulecia przynidst nowe dziatania orga-
nizacyjne majace ogromne znaczenie dla rozwoju statystyki polskiej. W 1972 roku
powolano Komisje do spraw rozwoju Statystyki Matematycznej przy Komitecie Nauk
Matematycznych PAN (jej pierwszym przewodniczacym byt J. Lukaszewicz) , roz-
poczeto ksztalcenie statystykow na otwartych studiach doktoranckich przy IM PAN
(Wroctaw) i Uniwersytecie Wroctawskim (inicjatorami tych dziatan byli W. Klonecki
i J. Lukaszewicz) oraz zaczgto organizowac coroczne konferencje ze statystyki mate-
matycznej (wigkszo$¢ z nich odbyta si¢ w Wisle, pierwsza miata miejsce w 1973 roku,
w roku 2012 odbyta si¢ trzydziesta 6sma jej edycja). W 1980 roku zaczyna wycho-
dzi¢ we Wroctawiu pismo Probability and Mathematical Statistics zalozone przez
K. Urbanika, Cz. Rylla-Nardzewskiego 1 W. Kloneckiego. Wickszo$¢ statystykow,
ktorzy byli uczestnikami wspomnianego studium doktoranckiego, wniosta znaczacy
wktad w rozwdj statystyki §wiatowej (T. Bednarski, S. Gnot, A. Kozek, T. Ledwina,
M. Musiela, Cz. Stepniak, R. Zmys$lony i S. Zontek). Do intensywnie rozwijanych



Wktad Polakéw w rozwdj statystyki matematycznej i stosowanej po drugiej wojnie swiatowej 113

kierunkow badan teoretycznych w statystyce matematycznej nalezaly m.in.: analiza
wielowymiarowa, przede wszystkim teoria modeli liniowych, teoria testowania hipo-
tez statystycznych, metody statystycznej teorii decyzji, nieparametryczna estymacja
krzywych, metody sekwencyjne i pomiar sily zaleznos$ci stochastycznej. W wyborze
kierunkéw badan podazano za najbardziej rozwijanymi w tym czasie kierunkami
$wiatowymi.

W. Klonecki zainicjowal we Wroctawiu badania teoretyczne dotyczace tematyki
modeli liniowych, ktora byta rownolegle intensywnie uprawiana w innych osrodkach
naukowych, przede wszystkim w Poznaniu i Lublinie. Rozwijano gltownie teorig¢
estymacji i testowania w modelach liniowych o réznorodnych strukturach macierzy
kowariancji, w szczeg6Ino$ci wnioskowanie o komponentach wariancyjnych, teori¢
planowania eksperymentu, w tym teorie uktadow blokowych, badano porzadki stocha-
styczne zwiagzane z estymacjg w modelach liniowych oraz stosowano wypracowane
metody w konkretnych zagadnieniach biometrycznych. Rozwijano réwniez metody
statystycznej analizy wielowymiarowej, w tym analizy dyskryminacyjnej i analizy
skupien. Gtéwne postaci, dookota ktorych koncentrowatly si¢ powyzsze badania, to:
Jerzy Baksalary (1944-2005), Tadeusz Calinski, Bronistaw Ceranka, Stanistaw Gnot
(1946-2002), Radostaw Kala, Krystyna Katulska, Witold Klonecki (1930-2012),
Mirostaw Krzysko, Wiktor Oktaba (1920-2009), Czestaw Stepniak, Roman Zmyslony
1 Stefan Zontek. Warto wymieni¢ kilka reprezentatywnych prac dla tego kierunku
badan (modele liniowe): Zmyslony (1980), Gnot (1983), Gnot et al. (1985) (praca
z J. Kleffe i R. Zmyslonym), Baksalary i Kala (1981), Stepniak et al. (1984) (praca
z S. Wongiem i J. Wu), Farrell et al. (1984) (praca z W. Kloneckim i S. Zontkiem),
Krzysko (1983) (analiza dyskryminacyjna) i Calinski i Harabasz (1974) (analiza
skupien). ,,Liniowcy” prowadzili intensywng wspotprace mi¢dzynarodows, przede
wszystkim ze statystykami niemieckimi.

Drugim intensywnie rozwijanym kierunkiem byla statystyczna teoria decyzji,
a w tym problemy pordéwnania eksperymentow statystycznych i ich zastosowania
w statystyce odpornej (Bednarski, 1982), badania nad teoriodecyzyjnym poréwnaniem
estymatorow i szacowaniem ich ryzyka (Kozek, 1982a, 1982b; Brown i Gajek, 1990),
nowe podejscia do estymacji odpornej (Zielinski, 1983) oraz redukowalnosci struktur
statystycznych (Bartoszynski i Pleszczynska, 1980).

Zostaja zapoczatkowane w Polsce prace dotyczace tematyki testowania hipotez,
bardzo intensywnie rozwijanej do dzi§. Badania byty prowadzone nad réznymi aspek-
tami tej teorii: m.in. rozwijano pewng powojenng ide¢ Jerzego Neymana dotyczaca
koncepcji tzw. testow C(a) (Klonecki, 1977), prowadzono badania nad efektywno$cia
testow, testami minimaksowymi i niezmienniczymi (Szkutnik, 1988) oraz nad testami
uzywanymi do testowania hipotezy Hardy-Weinberga (Gnot i Ledwina, 1980).

Zajmowano si¢ rOwniez nieparametryczng estymacja krzywych, przede wszystkim
krzywej regresji i gestosci prawdopodobienstwa; tematyka ta w latach osiemdziesig-
tych ubiegtego stulecia nalezata do jednej z najzywiej rozwijanych dziedzin statystyki
na $wiecie. Nalezy tu wymieni¢ przede wszystkim osiagniecia grupy W. Greblickiego
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z Politechniki Wroctawskiej zajmujgcej si¢ problemami zgodnosci estymatorow regre-
sji (Greblicki et al., 1984), jak rowniez badania dotyczace estymacji gestosci metoda
najmniejszej odleglosci i poprawiania estymatorow (Gajek, 1986a, 1986b), estymacji
sekwencyjnej (Koronacki i Wertz, 1988) i estymacji gestosci w sytuacji ograniczonej
obserwowalnosci proby (Mielniczuk, 1986).

We Wroctawiu i Warszawie prowadzono badania dotyczace metod sekwencyj-
nych (w 1981 r. R. Zielinski zorganizowal w Warszawie miedzynarodowy semestr
w Centrum Banacha poswigcony tym zagadnieniom), we Wroctawiu zajmowano si¢
wykorzystaniem tych metod w statystyce procesow stochastycznych (Musiela, 1981
i Magiera, 1987). W grupie E. Pleszczynskiej w PAN prowadzono nowatorskie bada-
nia dotyczace pomiaru sity zaleznosSci stochastycznej przy uzyciu pewnego zapro-
ponowanego parametru funkcyjnego (Kowalczyk i Pleszczynska, 1977 1 Kowalczyk
et al.,, 1979). Owocem dziatalno$ci naukowej tej grupy byla rowniez monografia
Statistical Inference. Theory and Practice wydana w 1991 roku (wyd. polskie 1988),
w ktérej w bardzo nowoczesny sposob przedstawiano dwa nierozerwalne aspekty
statystyki: badania teoretyczne i jej zastosowania.

Osobnego komentarza wymaga dziatalno$¢ Roberta Bartoszynskiego (1933—-1998)
zwigzanego w Polsce z warszawskim oddzialem IM PAN, wybitnego probabilisty,
ktorego zainteresowania naukowe obejmowaty rowniez modelowanie matematyczne
1 statystyke. Z jego trwalych osiagnie¢ statystycznych nalezy tu wymieni¢ klasyczng
juz pracg¢ z Brownem, McBride i Thompsonem (Bartoszynski et al., 1981) na temat
modelowania rozwoju nowotworu ztosliwego i jego wykrycia, zaktadajaca poisso-
nowski model wykrycia guza z intensywnoscig zalezna od jego wielko$ci, dyskutujaca
rowniez wystgpujace tu problemy estymacji oraz prace dotyczace taksonomii opartej
na subiektywnych klasyfikacjach (Bartoszynski, 1974) i modelu obiegu banknotow
(Bartoszynski, 1972).

O ile pierwszy okres byl zwigzany przede wszystkim ze statystyka stosowang
1 rozwigzywaniem problemoéw podsuwanych przez praktyke, o tyle okres nastepny
przyniost bardzo silny rozwdj metod teoretycznych i osiggnigcie poziomu $wiatowego
w statystyce matematycznej. Swiadcza o tym réwniez, poza pracami w czolowych
czasopismach statystycznych, takich jak Annals of Statistics, Multivariate Analysis,
Journal of Statistical Planning and Inference, czgste wizyty najlepszych statystykow
zagranicznych w Polsce, ktorzy oprocz wizyt roboczych uczestniczyli m.in. w Sym-
pozjum Neymanowskim w 1974 r., w semestrze statystycznym w Centrum Banacha
w 1984 roku poswigconym metodom nieparametrycznym i odpornym (zorganizowa-
nym przez T. Bednarskiego). Przyjezdzali oni réwniez licznie na konferencje w Wisle,
ktorych statym organizatorem w poczatkowym okresie byl R. Zmyslony. Waznym
wydarzeniem byto réwniez Europejskie Spotkanie Statystykow (EMS) (Wroctaw,
1980 r.).
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LATA 1990 DO 2012

Cezurg ostatniego omawianego okresu jest rok 1990. Poniewaz mowimy o cza-
sach nieodleglych, ich omdwienie staje si¢ z koniecznos$ci coraz bardziej subiektywne
i przede wszystkim odzwierciedla poglady piszacego te stowa. Okres ten mozna okre-
sli¢ jako okres konsolidacji, w ktorym pewne kierunki rozwijane poprzednio byty
kontynuowane, prace w innych praktycznie zamarty, natomiast pojawity si¢ zamiast
nich nowe, rozwijane w Polsce obszary badan.

Intensywnie kontynuowano prace nad metodami testowania hipotez i modelami
liniowymi. Rozwijano tematyke estymacji odpornej. Do nowych kierunkéw naleza
przede wszystkim: wnioskowanie dla tancuchow Markowa i szeregow czasowych,
optymalne oszacowania dla funkcjonalow statystycznych i problemy charakteryza-
cyjne zwigzane z danymi uporzadkowanymi oraz metody analizy trudnych danych,
w szczego6lnosci danych o skomplikowanej strukturze lub duzej wymiarowosci.

Tematyka bardzo konsekwentnie rozwijang i najbardziej chyba rozpoznawalna
na $wiecie jako tematyka badana w Polsce jest problematyka uprawiana przez
grupe skupiong wokot Teresy Ledwiny dotyczaca testow adaptacyjnych. Zostata ona
zapoczatkowana praca z 1994 roku poswigcong adaptacyjnej wersji gtadkiego testu
Neymana dla problemu zgodnosci (Ledwina, 1994). Podejscie to bazuje na opartym
na danych wyborze jednego z potencjalnych modeli, a nastgpnie konstrukcji w nim
statystyki testowej bylo stosowane do otrzymania nowych rozwigzan w wielu pro-
blemach testowania (m.in. problemy testowania jednorodnosci, hipotez ztozonych,
niezalezno$ci, symetrii, hipotez w modelach regresyjnych i hipotezy o normalnosci).
Réwnolegle badano koncepcje optymalnosci procedur testowych, w tym efektywnosci
posredniej wprowadzonej przez Kallenberga. Reprezentatywne prace grupy to Inglot
i Ledwina (1996), Kallenberg i Ledwina (1997), Ducharme i Ledwina (2003) i Led-
wina i Wylupek (2012).

Druga kontynuowana tematyka, konsekwentnie rozwijana przez T. Bednarskiego
(IM PAN, UWr) i jego wspotpracownikow dotyczy konstrukcji estymatorow odpor-
nych ze wzgledu na zakldcenia modelowe, przede wszystkim dla modeli istotnych
z punktu widzenia zastosowan, takich jak mieszane modele liniowe (Bednarski i Zon-
tek, 1996), model Coxa (Bednarski, 1993) czy uog6élniony model Poissona (Bednarski,
2004).

Wywodzace si¢ z zastosowan prace Z. Szkutnika (AGH) dotycza statystycznych
probleméw odwrotnych (Szkutnik, 2000, 2003). Wazne z punktu widzenia aplikacji
sa rowniez badania grupy W. Niemiro (UW, UMK) nad teoretycznymi wlasno$ciami
procedur Monte Carlo dla tancuchow Markowa (MCMC), ktore wykorzystywane
sg m.in. w problemach estymacji statoprecyzyjnej i w statystyce matych obszarow
(Niemiro i Pokarowski, 2009 i Latuszynski i Niemiro, 2011). T. Rychlik i wspot-
pracownicy (IM PAN i UMK) zajmuja si¢ wlasnosciami statystyk bazujacych na
probach uporzadkowanych o ustalonej licznosci i przy dopuszczeniu zalezno$ci
1 niejednakowego rozktadu obserwacji oraz zagadnieniami pokrewnymi dotyczacymi
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m.in. optymalnych oszacowan funkcjonatdéw statystycznych i zastosowan w teorii
niezawodnosci (Rychlik, 1994; Gajek i Rychlik, 1998; Rychlik, 2001). Bliskie tym
zagadnieniom sg badania nad porzadkami stochastycznymi prowadzone przez J. Bar-
toszewicza (UWr) i jego ucznidw (por. np. Bartoszewicz, 1998). Zajeto si¢ rowniez
tematyka wnioskowania dla szeregow czasowych, czyli danych obserwowanych
w czasie, a prace dotyczyly szczegoélnie trzech obszaroéw: wnioskowania dla proce-
soOw niestacjonarnych o strukturze prawie periodycznej (Lenart ef al., 2008; praca
z J. Leskowem i R. Synowieckim), dla procesow silnie zaleznych (Csorgd i Miel-
niczuk, 1995a; Csorgd i Mielniczuk, 1995b i Mielniczuk et al, 2010) i procesow
z czasem ciaglym (por. np. Rézanski i Zagdanski, 2006).

Liczne prace dotycza rozwoju nowych metod wnioskowania zwigzanych ze spe-
cyfika badanych zjawisk empirycznych i zwigzanych z nimi analizami ,,trudnych”
danych. Specyfika ta moze dotyczy¢ cze¢stej np. w problemach genetycznych wysokiej
wymiarowosci danych przy jednoczesnej matej liczbie cech istotnie je opisujacych
(Bogdan et al., 2004; Draminski et al., 2008 i Bogdan et al., 2012), specyficznej
obserwowalnosci (Koronacki i Niemiro, 2005), prognozy dla obiektow bardziej skom-
plikowanych niz rozpatrywane w statystyce klasycznej, jak np. struktur biatkowych
(Pokarowski et al., 2005) lub klasyfikacji wieloklasowej (Krzysko i Wotynski, 2009).
Te coraz bardziej intensywne dziatania, ktore mozna zaliczy¢ do szeroko pojmowa-
nego statystycznego wydobywania wiedzy z danych, sa swoista kontynuacja badan
aplikacyjnych statystykow polskich zaraz po wojnie.

Warto wspomnie¢ o osiggni¢ciach Polakéw w galeziach probabilistyki stosowanej
majacych istotne znaczenie dla statystyki: w optymalizacji stochastycznej (R. Zielin-
ski, J. Koronacki), teorii procesow punktowych (T. Rolski, W. Szczotka, R. Szekli)
1 teorii optymalnego stopowania (E. Ferenstein, K. Szajowski).

Dla zilustrowania wktadu do statystyki swiatowej postuze sie histogramami liczby
prac opublikowanych przez Polakéw w pismie Annals of Statistics (i jego poprzed-
niku Annals of Mathematical oraz Annals of Applied Statistics, ktore si¢ z Annals of
Statistics wyodr¢bnito) w okresie powojennym do konca roku 2012 w rozbiciu na
statystykow pracujacych w kraju i pracujacych poza jego granicami.

Lacznie opublikowano 81 prac. Moda w rozktadzie prac Polakéw pracujacych
poza Polska jest gtéwnie skutkiem niezwyklej plodnosci Zygmunta Birnbauma, ktory
w latach [1945,1970) opublikowal w Annals of Mathematical Statistics 16 prac. Okres
najwigkszej publikowalnosci statystykow krajowych w Annals of Statistics przypada
na dwa ostatnie dekady ubieglego wieku, gdy ukazalo si¢ tacznie 27 prac (13 w latach
[1980, 1990) i 14 w latach [1990, 2000)). Ten wysyp prac ma niewatpliwie mig-
dzy innymi zwigzek z dzialaniami organizacyjnymi podj¢tymi wczesniej i rosngca
swiadomoscig wsrod matematykow, ze statystyka i matematyka stosowana winny
by¢ rozwijane. Ponizej, na zakonczenie, przedstawiam wymowny przyktad, ze taka
swiadomos$¢ istniata juz duzo wczesnie;j.

Polska Akademia Nauk i Politechnika Warszawska
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Rysunek 1. Histogramy liczby prac opublikowanych przez statystykow polskich pracujacych w kraju
i poza jego granicami w Annals of Statistics
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Rysunek 2. Upowaznienie udzielone M. Warmusowi przez B. Knastera, E. Marczewskiego,
H. Steinhausa i W. Slebodzinskiego do zakupu ,,maszyny do liczenia”
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SPRAWOZDANIA

KRZYSZTOF JAJUGA, JOANICJUSZ NAZARKO, MAREK WALESIAK

SPRAWOZDANIE Z KONFERENCJI NAUKOWEJ NT.
»KLASYFIKACJA I ANALIZA DANYCH — TEORIA I ZASTOSOWANIA”

W dniach 10-12 wrzesnia 2012 roku w Lipowym Moscie k. Suprasla odbyta si¢
XXI Konferencja Naukowa Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS (XXVI Kon-
ferencja Taksonomiczna) nt. ,,Klasyfikacja i analiza danych — teoria i zastosowania”
organizowana przez Sekcje Klasyfikacji i Analizy Danych Polskiego Towarzystwa
Statystycznego oraz Katedre Informatyki Gospodarczej i Logistyki Wydzialu Zarza-
dzania Politechniki Biatostockiej. Przewodniczacg Komitetu Organizacyjnego konfe-
rencji byta dr hab. inz. Joanna Ejdys, prof. nadzw. PB, zastepca dr Katarzyna Halicka,
sekretarzem naukowym dr Katarzyna Debkowska, a sekretarzem organizacyjnym mgr
Marta Jarocka.

Komitet naukowy konferencji stanowili: prof. dr hab. Marek Walesiak, prof. dr
hab. Eugeniusz Gatnar, prof. dr hab. Krzysztof Jajuga, prof. dr hab. inz. Joanicjusz
Nazarko, dr hab. Andrzej Sokotowski, prof. nadzw. UEK. Ze strony gospodarzy
W sesji otwierajacej konferencje zabrat glos prof. dr hab. inz. Lech Dzienis — JM Rek-
tor Politechniki Biatostockiej.

Zakres tematyczny konferencji obejmowat zagadnienia:

a) teoria (taksonomia, analiza dyskryminacyjna, metody porzadkowania liniowego,
metody statystycznej analizy wielowymiarowej, metody analizy zmiennych cig-
glych, metody analizy zmiennych dyskretnych, metody analizy danych symbolicz-
nych, metody graficzne),

b) zastosowania (analiza danych finansowych, analiza danych marketingowych,
analiza danych przestrzennych, inne zastosowania analizy danych — medycyna,
psychologia, archeologia, itd., aplikacje komputerowe metod statystycznych).
Zasadniczym celem konferencji SKAD byla prezentacja osiagni¢¢ i wymiana

doswiadczen z zakresu teoretycznych i aplikacyjnych zagadnien klasyfikacji i analizy

danych. Konferencja stanowi coroczne forum stuzace podsumowaniu obecnego stanu
wiedzy, przedstawieniu i promocji dokonan nowatorskich oraz wskazaniu kierunkow
dalszych prac i badan.
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W konferencji wziely udziat 104 osoby z nastepujacych uczelni i instytucji: Aka-
demia Gorniczo-Hutnicza im. Stanistawa Staszica w Krakowie, Instytut Ekonomiki
Rolnictwa i Gospodarki Zywno$ciowej — Panstwowy Instytut Badawczy, Politechnika
Biatostocka, Politechnika t.6dzka, Politechnika Opolska, Politechnika Wroctawska,
Szkota Gtéwna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie, Uniwersytet Ekonomiczny
w Katowicach, Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie, Uniwersytet Ekonomiczny
w Poznaniu, Uniwersytet Ekonomiczny we Wroclawiu, Uniwersytet Gdanski, Uniwer-
sytet Adama Mickiewicza w Poznaniu, Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu,
Uniwersytet £.0dzki, Uniwersytet Przyrodniczy w Poznaniu, Uniwersytet Szczecinski,
Uniwersytet w Bialymstoku, Wyzsza Szkota Bankowa w Toruniu, Zachodniopomorski
Uniwersytet Technologiczny w Szczecinie, a takze przedstawiciele Urzedow Staty-
stycznych (m.in. z Poznania, Szczecina) i Narodowego Banku Polskiego.

W trakcie 4 sesji plenarnych oraz 15 sesji rownolegtych, wygtoszono 69 referatow
poswieconych réznym aspektom teoretycznym i aplikacyjnym zagadnienia klasyfika-
cji i analizy danych. Odbyla sie rowniez sesja plakatowa, na ktdrej zaprezentowano
17 posterow.

Obradom w poszczegolnych sesjach konferencji przewodniczyli: prof. dr hab.
Eugeniusz Gatnar; prof. dr hab. Tadeusz Kufel; prof. dr hab. inz. Joanicjusz Nazarko;
prof. dr hab. Magdalena Osinska; prof. dr hab. Jozef Pociecha; prof. dr hab. Marek
Walesiak; prof. dr hab. Feliks Wysocki; dr hab. Pawel Lula, prof. nadzw. UEK; dr hab.
Barbara Pawetek, prof. nadzw. UEK; dr hab. Andrzej Sokotowski, prof. nadzw. UEK;
dr hab. Elzbieta Gotata, prof. nadzw. UEP; dr hab. Jan Paradysz, prof. nadzw. UEP;
dr hab. Andrzej Bak, prof. nadzw. UE; dr hab. Elzbieta Sobczak, prof. nadzw. UE;
dr hab. Ewa Roszkowska, prof. nadzw. UwB; dr hab. Jacek Batog; dr hab. Iwona
Forys; dr hab. inz. Joanna Ejdys, prof. nadzw. PB.

Teksty referatow przygotowane w formie recenzowanych artykutéw naukowych
stanowig zawartos¢ przygotowywanej do druku publikacji z serii Taksonomia nr 20
i 21 (w ramach Prac Naukowych Uniwersytetu Ekonomicznego we Wroclawiu).
Zaprezentowano referaty:

Marek Walesiak, Zagadnienie doboru liczby klas w klasyfikacji spektralnej

W artykule przetestowano przydatno$¢ pigciu indeksow oceny jakosci klasyfikacji
w zagadnieniu doboru liczby klas w klasyfikacji spektralnej uwzgledniajacej cztery
typy odlegtosci. W eksperymentach wykorzystano klasyczne dane metryczne o zna-
nej strukturze klas obiektow oraz nieklasyczne zbiory danych. Dla modeli w kazdym
eksperymencie wygenerowano 40 zbiorow danych, przeprowadzono klasyfikacje
spektralng z zastosowaniem odpowiedniego indeksu i otrzymane rezultaty klasyfikacji
poréwnano ze znang strukturg klas za pomoca skorygowanego indeksu Randa.

Eugeniusz Gatnar, Analiza miar adekwatnos$ci rezerw walutowych
W artykule przedstawiono statystyczne wiasno$ci miar stosowanych przez Mig-
dzynarodowy Fundusz Walutowy, ktore pozwalajg okresli¢ optymalng wielkos$¢ rezerw
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dewizowych pozostajacych do dyspozycji danego kraju. Rezerwy walutowe bankow
centralnych zwykle stuza do ochrony przed skutkami kryzysu, lecz ich utrzymywanie
jest kosztowne. Znalezienie optymalnego poziomu rezerw jest wigc bardzo wazne.
W przyktadzie empirycznym oszacowano optymalne wielkosci rezerw walutowych
dla Polski, ktorymi zarzadza NBP.

Joanicjusz Nazarko, Joanna Ejdys, Anna Kononiuk, Anna Olszewska, Analiza
strukturalna jako metoda klasyfikacji danych w badaniach foresight

Analiza strukturalna umozliwia porzagdkowanie i analizowanie zbior6w obejmu-
jacych duza liczb¢ zmiennych, ktére wzajemnie na siebie oddzialuja. W artykule
przedstawiono wyniki zastosowania analizy strukturalnej w projekcie ,,Foresight
technologiczny «NT FOR Podlaskie 2020». Regionalna strategia rozwoju nanotech-
nologii”.

Jozef Pociecha, Wskazniki finansowe a klasyfikacyjne modele predykcji upadtosci
firm

W pracy przedstawiono typy modeli predykcji bankructwa oraz zasady konstruk-
cji i interpretacji podstawowych wskaznikow finansowych, jako cech diagnostycznych
przyjmowanych w tych modelach. Zaprezentowano rezultaty badan nad prognozowa-
niem bankructwa, jakie zostaty opublikowane w §wiatowej literaturze anglojezycznej
oraz literaturze polskiej.

Sabina Denkowska, Kamil Fijorek, Marcin Salamaga, Andrzej Sokotowski, Sejm
VI kadencji — maszynka do glosowania

W pracy analizowano wyniki glosowan przeprowadzonych w Sejmie VI kadencji.
Kadencje¢ podzielono na trzy okresy, ktorych punktami granicznymi byly wybory do
Parlamentu Europejskiego oraz katastrofa smolenska. Wyeliminowano glosowania
w ktorych udziat glosow ,,za” lub ,,przeciw” nie przekraczat 10%. Na podstawie
tych glosowan nieoczywistych wyodrebniano grupy postow glosujacych jednorodnie
w analizowanych okresach. Stwierdzono duza stabilno$¢ gltosowan co byto spowodo-
wane dominacjg trzech sit politycznych: koalicji, PiSu i lewicy. Z uwagi na narzucang
dyscypling partyjng wydaje si¢, ze w Sejmie tym wystarczyloby 7 postow (z nierowna
liczbg ,,gtos6w”), bo tyle grup wskazala analiza skupien.

Andrzej Bak, Metody porzadkowania liniowego w polskiej taksonomii — pakiet
pllord

W artykule zaprezentowano dorobek polskiej taksonomii w zakresie metod
porzadkowania liniowego. W szczegdlnosci w artykule przedstawiono nastepujace
zagadnienia: charakterystyka wybranych metod porzadkowania liniowego, implemen-
tacja wybranych metod porzadkowania liniowego w pakiecie pllord programu R,
przyktady zastosowan metod porzadkowania liniowego z wykorzystaniem pakietu
pllord.



124 Krzysztof Jajuga, Joanicjusz Nazarko, Marek Walesiak

Pawet Lula, Modelowania i analiza programéw studiow w systemie Krajowych
Ram Kwalifikacji

W pracy przedstawiono model programu studiéw opracowany zgodnie z wymo-
gami Krajowych Ram Kwalifikacji. Proponowany model przyjmuje postaé sieci
semantycznej. W artykule zaproponowano réwniez algorytmy analizy wybranych
aspektow stworzonego programu studiow.

Ewa Roszkowska, Zastosowanie rozmytej metody TOPSIS do oceny ofert nego-
cjacyjnych

W pracy pokazano mozliwo$ci zastosowania rozmytej metody TOPSIS do
wspomagania procesu negocjacji. Rozmyta metoda TOPSIS pozwala na ocen¢ ofert
negocjacyjnych, ich uporzadkowanie od najlepszej do najgorszej, szacowanie war-
tosci ustepstw z uwzglednieniem w analizie niepewnos$ci, czgsciowej informacji czy
wyrazen werbalnych.

Jan Paradysz, Nowe mozliwosci badania koniunktury na lokalnych rynkach
pracy

W artykule przedstawiono problem translacji demograficznej, czyli wzajemne
relacje migdzy analizg kohortowa i transwersalng na przykladzie wybranych kra-
jow Ameryki i Europy oraz wskazano na nowe mozliwosci interpretacji wskaz-
nikow reprodukcji ludnosci i mozliwosci ich aplikacji w analizie koniunktury
ekonomiczne;j.

Iwona Markowicz, Beata Bieszk-Stolorz, Wykorzystanie modelu nieproporcjo-
nalnego hazardu Coxa do badania szansy podjecia pracy w zaleznosci od rodzaju
bezrobocia

W artykule analizowano szanse szybkiego znalezienia zatrudnienia przy wyko-
rzystaniu modelu nieproporcjonalnego hazardu Coxa. Wyniki pozwolily na okreslenie
wptywu plci, wieku i wyksztatcenia na szansg¢ szybkiego podjecia zatrudnienia przez
osoby z grup o okreslonym rodzaju bezrobocia: krotkookresowym (do 3 miesiecy),
sredniookresowym (od 3 do 6 miesigcy), dlugookresowym (od 6 do 12 miesigcy)
i dtugotrwatym (12 miesigcy i wigcej).

Justyna Wilk, Michat Pietrzak, Stanistaw Matusik, Sytuacja spoteczno-gospodar-
cza jako determinanta migracji wewngtrznych w Polsce

Celem artykutu byto okreslenie relacji miedzy sytuacja spoteczno-gospodarcza
a zjawiskiem migracji wewngtrznych w Polsce. Badaniem objeto okres po akce-
sji Polski w struktury UE i dwa podokresy, odnoszace si¢ do stanu koniunktury
gospodarczej. Przeptywy migracyjne miedzy- i wewnatrzwojewodzkie zobrazowano
za pomocg zestawu wskaznikow. Ich wielkosci odniesiono do wartosci miernikow
syntetycznych, obrazujacych sytuacje spoleczno-gospodarczg wojewddztw 1 jej
poszczegolne aspekty.
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Dominik Rozkrut, Wykorzystanie metod klasyfikacji i analizy danych w analizie
stymulowania innowacyjnosci polskich przedsigbiorstw

Prezentowane badanie jest przyktadem podejscia, w ktorym wykorzystano metody
klasyfikacji oraz analizy czynnikowej do poszukiwania i wyodrebnienia prawidlowosci
w zakresie obserwowanych zachowan innowacyjnych w polskich przedsigbiorstwach,
umozliwiajac petniejszy opis istniejacych zjawisk niz w analizie z wykorzystaniem
jedynie prostych miernikéw innowacyjno$ci opartych na odsetkach.

Elzbieta Sobczak, Inteligentne struktury pracujacych a efekty strukturalne zmian
zatrudnienia w panstwach Unii Europejskiej

W artykule dokonano identyfikacji i oceny zaleznos$ci wystepujacych miedzy
udziatem liczby pracujacych w sektorach wysokiej techniki a efektami strukturalnymi
zmian zatrudnienia w panstwach Unii Europejskiej w latach 2008-2010. Cel zostat
zrealizowany poprzez klasyfikacje panstw cztonkowskich UE ze wzgledu na udziat
pracujacych w sektorach ekonomicznych wyodrebnionych wg intensywnosci dziatal-
no$ci B+R oraz odniesienie otrzymanych wynikow klasyfikacji do efektow struktural-
nych zmian liczby pracujacych ustalonych z wykorzystaniem shift — share analysis.

Matgorzata Markowska, Danuta Strahl, Wykorzystanie referencyjnego systemu
granicznego do klasyfikacji europejskiej przestrzeni regionalnej ze wzgledu na filar
inteligentnego rozwoju — kreatywne regiony

W pracy przedstawiono propozycje wykorzystania referencyjnego systemu gra-
nicznego do klasyfikacji europejskiej przestrzeni regionalnej ze wzglgdu na filar
inteligentnego rozwoju.

Marcin Salamaga, Weryfikacja teorii poziomu rozwoju gospodarczego J.H. Dun-
ninga w ujeciu sektorowym w wybranych krajach Unii Europejskie;j

W artykule przedstawiono propozycje weryfikacji teorii poziomu rozwoju gospo-
darczego J.H. Dunninga. Zaproponowano zmodyfikowane sektorowe podejscie do
badania powigzan pomigdzy konkurencyjnoscia inwestycyjng kraju i poziomem war-
tosci dodanej wytworzonej w sektorach jego gospodarki. W badaniach wykorzystano
ztozong macierz znacznikdéw i analize korespondencji.

Iwona Staniec, Adam Depta, Wptyw czynnikéw ekonomiczno-spotecznych na
roéznice w oficjalnym i efektywnym wieku emerytalnym w wybranych krajach

Celem pracy byta identyfikacja czynnikow ekonomiczno-spotecznych wptywa-
jacych na réznice w oficjalnym i efektywnym wieku emerytalnym w wybranych
krajach. W procesie identyfikacji wykorzystano analiz¢ opisowg opierajaca si¢ na
korelacjach ekologicznych.

Tadeusz Kufel, Marcin Btazejowski, Pawet Kufel, Obszary modelowania niefinan-
sowych danych transakcyjnych (tickowych)

W artykule zostaly przedstawione obszary modelowania niefinansowych danych
transakcyjnych (tickowych).
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Joanna Bana$, Malgorzata Machowska-Szewczyk, Ocena atrakcyjnosci interneto-
wych rachunkow bankowych z uwzglednieniem zmiennych symbolicznych

W artykule pokazano, ze klasyfikacja internetowych rachunkéw bankowych
oparta na cechach niemierzalnych stanowi wazne uzupeknienie wynikéw uzyskanych
metodami klasycznymi. Dane wykorzystane do sformutowania ocen subiektywnych
uzyskano w wyniku badania ankietowego przeprowadzonego wsrdd studentéw
szczecinskich uczelni wyzszych. Do reprezentacji cech niemierzalnych wykorzystano
zmienne symboliczne z wagami.

Marta Jarocka, Wplyw metody doboru cech diagnostycznych na wynik porzadko-
wania liniowego na przyktadzie rankingu polskich uczelni

W artykule dokonano analizy wptywu metod doboru cech diagnostycznych na
wynik hierarchizacji liniowej. W tym celu, na podstawie opublikowanych w 2012
roku danych uzytych do konstrukcji Rankingu Szkot Wyzszych ,,Perspektyw”
1 ,,Rzeczpospolitej”, skonstruowano rankingi, z r6zna kombinacja cech kryterialnych.

Anna Zamojska, Zastosowanie miar efektywnos$ci zarzadzania portfelem do
porzadkowania funduszy inwestycyjnych

W artykule przedstawiono krotki przeglad wybranych miar efektywnosci zarza-
dzania portfelem oraz wyniki przeprowadzonego badania empirycznego.

Iwona Fory$, Wykorzystanie analizy historii zdarzen do badania powtornych
sprzedazy na lokalnym rynku mieszkaniowym

W artykule zweryfikowana zostata hipoteza dotyczaca wyzszego prawdopodo-
bienstwa ponownego zbycia lokalu w okresie koniunktury w stosunku do dekoniunk-

tury.

Michat Trzgsiok, Wycena rynkowej warto$ci nieruchomos$ci z wykorzystaniem
wybranych metod wielowymiarowej analizy statystycznej

W artykule przedstawiono probe wykorzystania wybranych nieparametrycznych
metod regresji do analizy cen transakcyjnych mieszkan w Warszawie. Zaprezento-
wano procedurg symulacyjnego doboru najlepszego, w sensie doktadnosci predyk-
cji, narzedzia analizy danego zjawiska oraz metod¢ uzyskania dodatkowej wiedzy
o ksztaltowaniu si¢ cen transakcyjnych mieszkan oraz o istotno$ci wptywu poszcze-
golnych zmiennych objasniajgcych.

Hanna Gruchociak, Delimitacja lokalnych rynkoéw pracy w Polsce na podstawie
danych z badania przeptywow ludno$ci zwigzanych z zatrudnieniem

W 2011 roku Urzad Statystyczny w Poznaniu opublikowatl druga cze$¢ wynikow
badania przeplywow ludnosci zwigzanych z zatrudnieniem za rok 2006, opartego
na danych pozyskanych z zasoboéw podatkowych Ministerstwa Finansow. Udostep-
niona macierz przeptywdw zwiazanych z zatrudnieniem umozliwia przeprowadzenie
kompleksowej delimitacji lokalnych rynkow pracy w Polsce. W zaleznosci od przy-
jetego kryterium tgczenia wstgpnych lokalnych rynkéw pracy w trakcie dziatania
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algorytmu otrzymano dwa podzialy gmin na lokalne rynki pracy, ktérych wyniki
poréwnano.

Aleksandra Matuszewska-Janica, Dorota Witkowska, Zastosowanie drzew klasy-
fikacyjnych do badania zr6znicowania plac kobiet i mezczyzn

Celem badania byt podziat na grupy osob pracujacych w Polsce (w roku 2009)
ze wzgledu na otrzymywane wynagrodzenia przy uwzglednieniu wybranych cech
pracownika. Badania wyraznie wskazuja na wystgpowanie zjawiska segregacji
poziomej, tzn. zawodow mocno sfeminizowanych, takich jak edukacja, opieka zdro-
wotna i socjalna. Wynika z nich rowniez, ze kobiety czegSciej legitymujg si¢ wyzszym
wyksztatceniem i cze¢$ciej podejmuja prace na cze$¢ etatu. Analiza przy wykorzysta-
niu drzew klasyfikacyjnych dowiodla, ze ptec jest wazng cechg roznicujgca grupy
1 majacg wplyw na wynagrodzenie.

Krzysztof Najman, Samouczace si¢ sieci GNG w grupowaniu danych dynamicz-
nych o duzym wymiarze

W artykule przedstawiono wyniki badan symulacyjnych dotyczacych zastosowania
samoorganizujacych si¢ sieci neuronowych typu GNG w grupowaniu dynamicznym
danych o duzym wymiarze. Przeprowadzono niezaleznie dwa eksperymenty na wyge-
nerowanych danych, dokonujac pomiaru szybkos$ci uczenia si¢ sieci w zalezno$ci od
wymiaru danych.

Kamila Migdat Najman, Zastosowanie jednowymiarowej sieci SOM do wyboru
cech zmiennych w grupowaniu dynamicznym

W artykule zaproponowano procedure wyboru cech w grupowaniu dynamicznym.
Jako algorytm grupowania dynamicznego wykorzystano samouczgca si¢ sie¢ neu-
ronowa typu GNG. Aby przyspieszy¢ i polepszy¢ wyniki grupowania redukowano
liczb¢ zmiennych korzystajac z sieci SOM. W eksperymencie symulacyjnym wyka-
zano skuteczno$¢ takiego rozwigzania.

Magdalena Osinska, Marcin Faldzinski, Tomasz Zdanowicz, Analiza zalezno$ci
miedzy procesami fundamentalnymi a rynkiem kapitalowym w Chinach

Celem artykutu byto zbadanie zalezno$ci migdzy rynkiem kapitatlowym a proce-
sami reprezentujacymi realng sfera gospodarki w Chinach, na tle chinskiej pozycji na
rynku mi¢dzynarodowym oraz postgpujacej transformacji gospodarczej. Za pomoca
modelu VEqC wykazano, ze wzrost oszczednosci w Chinach powoduje wystepowa-
nie reakcji w zmiennych ekonomicznych i finansowych, w tym zmiennych z rynku
kapitatowego.

Marcin Petka, Rozmyta klasyfikacja spektralna c-srednich dla danych symbolicz-
nych interwatowych

W artykule zaproponowano nowe metody klasyfikacji rozmytej na potrzeby
analizowania danych symbolicznych interwalowych. Przedstawiono podstawowe
pojecia z zakresu analizy danych symbolicznych, klasyfikacji spektralnej oraz
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rozmytej klasyfikacji c-Srednich. W cz¢éci empirycznej przedstawiono wyniki badan
symulacyjnych.

Matgorzata Machowska-Szewczyk, Klasyfikacja obiektow reprezentowanych
przez réznego rodzaju cechy symboliczne

Celem pracy byla prezentacja metod klasyfikacji obiektow symbolicznych
o cechach mieszanego typu zaproponowanych przez autorow De Carvalho i De Souza
oraz przedstawienie propozycji uogolnienia tych algorytmow do klasyfikacji rozmyte;.

Ewa Genge, Segmentacja uczestnikow Industriady z wykorzystaniem analizy klas
ukrytych

W ostatnim czasie na popularnosci zyskuja modele mieszanek rozktadow dla
zmiennych jakosciowych (mierzonych na skalach stabych), zwane rowniez modelami
lub analiza klas ukrytych (latent class analysis). Celem artykulu byla segmentacja
uczestnikow Industriady, tj. imprez organizowanych przy obiektach lezacych na
Szlaku Zabytkoéw Techniki Wojewodztwa Slaskiego. Obliczenia przeprowadzono za
pomoca pakietu poLCA programu R.

Dorota Rozmus, Poréwnanie doktadnosci taksonomicznej metody propagacji
podobienstwa oraz zagregowanych algorytméw taksonomicznych opartych na idei
metody bagging

Celem artykutu jest porownanie doktadnosci zagregowanych algorytméw takso-
nomicznych opartych na idei metody bagging oraz taksonomicznej metody propagacji
podobienstwa.

Ewa Wedrowska, Wrazliwo$¢ miar dywergencji jako miernikow zgodnosci struktur

W artykule wskazano mozliwo$¢ wykorzystania do oceny stopnia rozbieznosci
struktur miar dywergencji klasy Csiszara (f~dywergencje), w szczegolnosci: odlegtosé
Hellingera, odleglo$¢ trojkatna, symetryczng chi-kwadrat dywergencj¢, dywergencije
Kullbacka-Leiblera, dywergencje¢ Jensena-Shannona.

Katarzyna Wojcik, Janusz Tuchowski, Wpltyw automatycznego tlumaczenia na
wyniki automatycznej identyfikacji charakteru opinii konsumenckich

Celem pracy byta ocena wplywu tlumaczenia maszynowego na automatyczng
analize opinii konsumenckich. Zaprezentowano wyniki analizy symulacyjnej bedace;j
proba oceny wptywu thumaczenia maszynowego na doktadno$¢ automatycznej analizy
opinii konsumenckich. W badaniach do automatycznego ttumaczenia wykorzystana
zostata aplikacja Google Translate. Obliczenia dokonywane byly z wykorzystaniem
aplikacji RapidMiner.

Matgorzata Misztal, Symulacyjna ocena wplywu wybranych metod uzupeiania
brakujacych danych na wyniki klasyfikacji obiektow z wykorzystaniem drzew klasy-
fikacyjnych CART i CRUISE

W pracy zbadano wpltyw wybranych metod imputacji danych na wyniki klasy-
fikacji obiektow z wykorzystaniem drzew klasyfikacyjnych CART i CRUISE oraz
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poréwnano procedury imputacji zaimplementowane bezposrednio w obu algorytmach
budowy drzewa.

Barbara Pawelek, Adam Sagan, Zmienne ukryte w modelach ekonomicznych
— respecyfikacja modelu Kleina I

Celem pracy byla respecyfikacja modelu Kleina I uwzglgdniajaca ekonometryczng
i psychometryczng perspektywe w budowie modelu strukturalnego ze zmiennymi
ukrytymi. Polega ona na wprowadzeniu do modelu Kleina I zmiennych ukrytych
i uwzglednienie w procesie budowy modelu btedow pomiaru konstruktow ekono-
micznych.

Andrzej Bak, Tomasz Barttomowicz, Mikroekonometryczne modele wielomia-
nowe i ich zastosowanie w analizie preferencji z wykorzystaniem programu R

Celem artykutu byto przedstawienie wybranych wielomianowych modeli logito-
wych wyboroéw dyskretnych i ich zastosowanie w pomiarze preferencji konsumentow.
W estymacji modeli wykorzystano program, pakiety R i funkcje oprogramowane
w jezyku R.

Joanna Trzesiok, Wybrane symulacyjne techniki porownywania nieparametrycz-
nych metod regresji

W artykule przedstawiono symulacyjna procedure badawcza pozwalajacg na
poréwnywanie réznych nieparametrycznych modeli regresji.

Artur Zaborski, Analiza unfolding z wykorzystaniem modelu grawitacji

W artykule zaprezentowano modyfikacje wielowymiarowej analizy unfolding
poprzez wykorzystanie w jej konstrukcji funkcji grawitacji. Modyfikacja ta pozwala
na uwzglednienie w analizie dodatkowych czynnikow (takich jak udzial w rynku lub
lojalno$¢ wzgledem marki), ktére maja wptyw na oceny preferencji respondentow.

Anna Czapkiewicz, Beata Basiura, Badanie wptywu wyboru wspotczynnika zalez-
nos$ci na grupowanie szeregéw czasowych

Przeprowadzone badanie symulacyjne miato na celu zbadanie wlasno$ci wspot-
czynnika korelacji Pearsona oraz wspotczynnika korelacji z modelu Copula-GARCH
uzyskanego metoda dwukrokowsa IFM. Badaniu symulacyjnemu zostal réwniez pod-
dany fakt, w jaki sposob wybdr metody wyznaczenia wspdlczynnika korelacji wptywa
na wynik grupowania metodg Warda. Badanie przeprowadzono metoda Monte Carlo.

Aleksandra Luczak, Feliks Wysocki, Zastosowanie mediany przestrzennej Webera
i metody TOPSIS w ujeciu pozycyjnym do konstrukcji syntetycznego miernika
poziomu zycia

Celem pracy bylo przedstawienie mozliwo$ci wykorzystania do konstrukcji
syntetycznego miernika rozwoju mediany przestrzennej Webera i metody TOPSIS
W ujeciu pozycyjnym. Proponowane podejscie zostalo przedstawione na przyktadzie
dotyczacym budowy syntetycznego miernika poziomu zycia ludno$ci w powiatach
wojewddztwa wielkopolskiego.
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Hanna Dudek, Joanna Matgorzata Landmesser, Wplyw relatywnej deprywacji na
subiektywne postrzeganie dochodow

W artykule przedstawiono analizg ksztaltowania si¢ subiektywnej oceny wiasnej
sytuacji dochodowej przez gospodarstwa domowe emerytow. W tym celu zastoso-
wano metode¢ czgsciowo uogolnionych uporzadkowanych modeli logitowych. Analizg
przeprowadzono na podstawie danych z badan budzetéw gospodarstw domowych
zrealizowanych przez GUS.

Justyna Wilk, Identyfikacja obszarow problemowych i wzrostowych w wojewodz-
twie dolnoslagskim w zakresie kapitatu ludzkiego

Celem artykutu byta identyfikacja obszarow strategicznej interwencji w woje-
wodztwie dolnoslaskim w zakresie kapitatu ludzkiego, decydujacych o potencjatach
i barierach rozwoju regionalnego. Zastosowano podejscie wykorzystujace metody
porzadkowania liniowego.

Izabela Kurzawa, Wielomianowy model logitowy jako narzedzie identyfikacji
czynnikéw wptywajacych na sytuacje mieszkaniowg polskich gospodarstw domowych

Celem pracy bylo zastosowanie wielomianowego modelu logitowego do identy-
fikacji czynnikow wplywajacych na stan posiadania mieszkania (tytutu prawnego do
zamieszkiwanego lokalu) przez gospodarstwa domowe.

Tomasz Szubert, Czynniki réznicujace poziom zadowolenia z zZycia oraz wartosci
zyciowe 0s0b sprawnych i niepelnosprawnych w §wietle badan ,,Diagnozy Spotecz-
nej”

W opracowaniu podjeto si¢ proby sprawdzenia czy wyznawane warto$ci zyciowe
oraz poziom zadowolenia z zycia Polakow zaleza od jednej z podstawowych zmien-
nych opisujacych stan zdrowia ludnosci, a mianowicie od wystepowania (badz
nie) niepelnosprawnosci. W tym celu wykorzystano dane dotyczace ponad 26 tys.
respondentéw. Do ich opracowania wykorzystano za$ analiz¢ wariancji, regresji oraz

korespondencji.

Elzbieta Gotata, Grazyna Dehnel, Spis Iudnos$ci — rejestry administracyjne

Celem artykulu byta proba okreslenia przyczyn rozbieznosci dotyczacych sza-
cunkow prezentowanych na podstawie wynikow NSP 2011 i Badania Aktywnosci
Ekonomicznej Ludno$ci w odniesieniu do rynku pracy. Omoéwiona zostala rowniez
kwestia wptywu i znaczenia zaobserwowanych rozbiezno$ci pomiedzy wynikami
badan. Zaprezentowano analiz¢ poroéwnawczg biezacej oceny sytuacji na rynku pracy
wykorzystujac do tego celu dane pochodzace ze spisu ludnosci 2011 oraz wyniki
BAEL.

Krzysztof Kompa, Ocena rozwoju ekonomicznego krajow Wspolnoty Niepodle-
gtych Panstw (WNP) z wykorzystaniem wybranych miernikéw taksonomicznych

W artykule podjgto probe poréwnania rozwoju gospodarczego 10-ciu panstw
cztonkéw WNP. Do poréwnan wykorzystano miary taksonomiczne skonstruowane
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na 12 zmiennych obserwowanych dla kazdego kraju za lata 1995-2009. Na tej pod-
stawie przeprowadzono klasyfikacja badanych krajow do czterech grup o zblizonym
poziomie rozwoju ekonomicznego.

Aleksandra Luczak, Zastosowanie rozmytej hierarchicznej analizy do oceny waz-
nosci czynnikow strategicznych w jednostkach administracyjnych

Rozmyta hierarchiczna analiza (FHP) jest metoda stuzaca do rozwigzywania wie-
lokryterialnych probleméw decyzyjnych, gdzie problem decyzyjny przedstawiany jest
w postaci hierarchicznego schematu decyzyjnego sktadajacego si¢ z celu glownego,
celow podrzednych i zadan. Proponowane podejscie zostalo zilustrowane przyktadem
dotyczacym oceny waznos$ci celow i zadan strategicznych gminy Rokietnica w woje-
wodztwie wielkopolskim.

Sabina Denkowska, Procedury testowan wielokrotnych

W artykule przedstawiono procedury testowan wielokrotnych, a szczegodlnie pro-
cedury taczne, ktore uwzgledniaja taczne rozktady statystyk testowych, dzigki czemu
sa mniej konserwatywne od procedur brzegowych.

Jacek Batog, Analiza wrazliwo$ci wynikow porzadkowania obiektéw uzyskanych
za pomocg metod ELECTRE III oraz TMR na obserwacje nietypowe i zmian¢ war-
tosci progowych

W artykule przeprowadzono analiz¢ odpornosci dwoch wybranych metod porzad-
kowania obiektow Taksonomicznej Miary Rozwoju i ELECTRE III na wprowadzenie
obserwacji nietypowych.

Jerzy Korzeniewski, Modyfikacja metody HINoV selekcji zmiennych w analizie
skupien

W referacie zaproponowano prosta modyfikacje metody HINoV polegajaca na
tym, by dla kazdej liczby skupien rozwazanej w procedurze replikacji, zbadac¢ stabil-
no$¢ podziatu zbioru dla obu poréwnywanych podzbioréw zmiennych (roztgcznych)
z ktorych jeden trzeba wybra¢. Modyfikacje oceniono na eksperymencie symulacyj-
nym zawierajagcym 8100 zbioréow danych ze strukturami skupien wygenerowanymi
W postaci mieszanin rozktadow normalnych.

Artur Mikulec, Kryterium Mojeny i Wisharta w analizie skupien — przypadek
skupien o réznych macierzach kowariancji

Celem referatu byta prezentacja wynikow empirycznej analizy efektywnos$ci kry-
teriow Mojeny 1 Wisharta wyboru liczby skupien — na tle analizowanych dotychczas
kryteriow Bakera i Huberta, Calinskiego i Harabasza, Daviesa i Bouldina, Huberta
i Levine’a — w przypadku skupien o roznych macierzach kowariancji. Analiz¢ empi-
ryczng przeprowadzono z wykorzystaniem programu ClustanGraphics 8 oraz pakietu
clusterSim srodowiska R.
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Marcin Szymkowiak, Konstrukcja estymatoréw kalibracyjnych wartosci globalnej
dla réznych funkcji odlegtosci

W artykule przedstawiono rézne funkcje odlegtosci, ktore mozna wykorzystacé
na etapie konstrukcji wag kalibracyjnych. W czeéci empirycznej, z wykorzystaniem
programu R i funkcji calib dostgpnej w pakiecie sampling, pokazano w jaki sposob
wyznacza¢ wagi kalibracyjne w badaniach z brakami odpowiedzi dla réznych funkcji
odlegtosci.

Anna Witaszczyk, Lukasz Pryt, Zastosowanie metod wielowymiarowej analizy
statystycznej w badaniach pacjentdw leczonych operacyjnie z powodu raka przetyku

Celem pracy jest proba stworzenia ,,portretu pacjenta” w zaleznosci od typu histo-
logicznego zmiany oraz jej lokalizacji oraz wyodrgbnienie grup pacjentdéw podobnych
z punktu widzenia skutecznosci i efektow zastosowanej metody leczenia. Do prze-
prowadzenia analizy wynikéw badan zastosowano analiz¢ korespondencji i analizg
skupien.

Marek Lubicz, Maciej Zigba, Konrad Pawelczyk, Adam Rzechonek, Jerzy Koto-
dziej, Modele eksploracji danych niezbilansowanych — procedury klasyfikacji dla
zadania analizy ryzyka operacyjnego

Celem pracy byta analiza por6wnawcza wybranych podejs¢ do klasyfikacji danych
niezbalansowanych. W badaniach zastosowano implementacje technik klasyfikacji
w $§rodowiskach uczenia maszynowego KEEL i WEKA. Jako dane do klasyfikacji
wykorzystano zaktualizowana baze¢ danych o pacjentach leczonych operacyjnie
z powodu raka ptuca we Wroctawskim Osrodku Torakochirurgii w latach 2000-2011.

Wojciech Roszka, Szacowanie tacznych charakterystyk cech nieobserwowanych
facznie

Wykorzystanie metod statystycznej integracji danych umozliwia taczenie dostep-
nych repozytoriow danych w sposob umozliwiajacy szacowanie tacznych charakte-
rystyk cech nieobserwowanych lacznie w pojedynczych zrédiach. Metody te moga
stanowi¢ dodatkowe zrodlo informacyjne dla badan spoteczno-ekonomicznych.

Andrzej Dudek, Bartosz Kwasniewski, Przetwarzanie réwnolegte algorytmow
analizy skupien w technologii CUDA

W artykule scharakteryzowano podstawy metodologiczne i technologiczne prze-
twarzania rownoleglego danych w technologii CUDA (Compute Unified Device
Architecture) oraz dokonano przegladu mozliwosci aplikacyjnych przetwarzania row-
nolegtego w technologii CUDA dla najbardziej znanych algorytméw analizy skupien,
w tym klasyfikacji spektralnej, wraz ze wskazaniem miejsc, w ktorych zastosowanie
przetwarzania rownolegtego znacznie przyspieszy czas ich wykonywania.

Justyna Brzezinska, Metody wizualizacji danych jakosciowych w programie R
W artykule zaprezentowano graficzne metody analizy danych jakosciowych. Tech-
niki wizualizacji danych dostepne sg w pakiecie vcd oraz vedExtra w programie R.
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Agata Sielska, Konkurencyjnos¢ polskich gospodarstw rolnych po akcesji do Unii
Europejskiej i jej dynamika

W pracy dokonano oceny konkurencyjnosci polskich gospodarstw rolnych
w oparciu o wskazniki wydajnosci procesow produkcyjnych oraz wskazniki finan-
sowe. W celu zbadania podobienstwa profili konkurencyjnych w poszczegdlnych
wojewddztwach wykorzystano metod¢ analizy skupien Warda.

Mariusz Kubus, Liniowy model prawdopodobienstwa z regularyzacja jako metoda
doboru zmiennych

W artykule zaproponowano zastosowanie liniowego modelu prawdopodobienstwa
z regularyzacjg jako narz¢dzia doboru zmiennych przed regresja logistyczng. W etapie
selekcji zmiennych dodatkowo stosowano sprawdzanie krzyzowe.

Beata Basiura, Metoda Warda w zastosowaniu klasyfikacji wojewodztw polski
z r6znymi miarami odlegtosci

W pracy proponuje si¢ porownanie wynikow klasyfikacji wojewodztw Polski
z zastosowaniem roznych funkcji celu. Badanie starano si¢ przeprowadzi¢ na podsta-
wie danych empirycznych z uzasadnieniem wyboru miary podobienstwa. Poréwnano
wyniki otrzymane przy zastosowaniu klasycznej metody Warda oraz algorytmu pro-
ponowanego przez formute Lance-Williamsa.

Katarzyna Wardzinska, Wykorzystanie metody obwiedni danych w procesie kla-
syfikacji przedsigbiorstw

Celem artykutu byto pokazanie mozliwosci wykorzystania metody DEA (Data
Envelopment Analysis) w procesie klasyfikacji. Metod¢ obwiedni danych wykorzy-
stano do wyznaczenia obszaru akceptacji (zbior mozliwosci produkcyjnych) dla przed-
siebiorstw charakteryzujacych si¢ niskim poziomem ryzyka kredytowego. Nastepnie
na podstawie funkcji przynaleznosci dokonano klasyfikacji badanych przedsigbiorstw.
Jednoczesnie dane poddane zostaly klasycznej analizie dyskryminacyjnej. Otrzymane
wyniki poréwnano.

Katarzyna Dgbkowska, Modelowanie upadtosci przedsigbiorstw oparte na probach
niezbilansowanych

Celem artykutu byta ocena doktadnosci wybranych metod w prognozowaniu upa-
dlosci przedsigbiorstw. Jako metody wielowymiarowej analizy statystycznej wyko-
rzystane zostaly: drzewa klasyfikacyjne oraz analiza dyskryminacyjna. W badaniu
wykorzystano dane o przedsigbiorstwach zamieszczone w bazie Emerging Markets
Information Service (EMIS).

Danuta Tarka, Wptyw metody doboru cech diagnostycznych na wyniki klasyfika-
cji obiektow na przyktadzie danych dotyczacych ochrony srodowiska

Celem pracy byta analiza wptywu sposobu doboru cech diagnostycznych na wyniki
klasyfikacji obiektow w badaniach regionalnych (ekonomiczno-geograficznych) na
przyktadzie danych dotyczacych stanu §rodowiska w poszczegdlnych wojewodztwach.
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Ewa Chodakowska, Indeks Malmquista w klasyfikacji podmiotow gospodarczych
wedtug zmian ich wzglednej produktywnosci dziatania

W artykule dokonano analizy zmian produktywnosci wybranych przedsigbiorstw
z listy 500 ,,Rzeczpospolitej” w czasie za pomocg indeksu Malmquista i metody DEA.
Wyniki zestawiono z klasycznymi miernikami efektywnosci.

Anna Olszewska, Joanna Jonczyk, Zastosowanie metod klasyfikacji danych
w analizie zwigzkow pomiedzy kultura organizacyjng a innowacjami — wyniki badan
empirycznych

Zasadniczym celem opracowania byto wskazanie wewn¢trznych determinant kul-
tury innowacji na przykladzie wybranych szpitali. W badaniach wykorzystano modele
sciezkowe Wrighta, analize¢ skupien i analiz¢ czynnikow3.

Artur Czech, Zastosowanie wybranych metod doboru zmiennych diagnostycznych
w badaniach konsumpcji w ujgciu posrednim

W artykule podjgto probe poszukiwania najefektywniejszego narz¢dzia doboru
1 analizy zestawu zmiennych diagnostycznych wykorzystywanych do badan konsump-
cji w ujeciu posrednim z uzyciem ocen syntetycznych.

Katarzyna Debkowska, Metody regresyjne i dyskryminacyjne w modelowaniu
upadtosci przedsigbiorstw opartym na probach niezbilansowanych

Celem artykulu byta ocena doktadno$ci wybranych metod regresyjnych i dyskry-
minacyjnych w prognozowaniu upadtosci przedsi¢biorstw. Jako metody wykorzystane
zostaly: analiza dyskryminacyjna, drzewa klasyfikacyjne oraz regresja logistyczna.
W badaniu wykorzystano dane o przedsiebiorstwach reprezentujacych rozne sektory
zamieszczone w bazie Emerging Markets Information Service (EMIS).

Joanicjusz Nazarko, Leonas Ustinovi¢ius Metoda DEA w tworzeniu rankingdw
szkot wyzszych

W artykule opisano ogélng koncepcje metody DEA oraz oméwiono przyktady
jej zastosowania do oceny efektywnosci dzialania jednostek szkolnictwa wyzszego.
Nastepnie wskazano na mozliwo$¢ zastosowania metody DEA do konstrukcji rankin-
goéw szkot wyzszych.

Joanna Ejdys, Zastosowanie analizy skupien w procesie segmentacji klientow

W artykule przedstawiono mozliwo$¢ wykorzystania analizy skupien do segmen-
tacji klientow. Celem przeprowadzonej analizy byta identyfikacja grup podobnych
do siebie klientow firmy zajmujacej si¢ sprzedaza specjalistycznych urzadzen do
przyktadowego sektora oraz okreslenie cech analizowanych klientow nalezacych do
poszczegblnych grup.

Katarzyna Halicka, Wykorzystanie metod wielowymiarowej analizy porownaw-
czej do budowy rankingow przedsigbiorstw elektroenergetycznych

Glownym celem artykutlu bylo zbudowanie, a nastgpnie przeanalizowanie
utworzonych rankingéow przedsigbiorstw elektroenergetycznych. Listy rankingowe
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utworzono dla wybranych przedsicbiorstw elektroenergetycznych dziatajacych na
krajowym rynku energii. Dane do analizy pochodza ze sprawozdan finansowych za
2011 rok.

Beata Bal-Domanska, Ocena relacji zachodzacych miedzy inteligentnym rozwo-
jem a spojnosciag ekonomiczng w wymiarze regionalnym z wykorzystaniem modeli
panelowych

Celem artykutu byla ocena relacji taczacych inteligentny rozwdj oraz spojnosc
ekonomiczng. Do badan wykorzystano syntetyczne miary rozwoju oraz modele
ekonometryczne dla danych panelowych wraz z wlasciwymi metodami estymacji.
Badanie prowadzono dla regionéw UE szczebla NUTS-2.

Karolina Bartos, Analiza ryzyka odej$cia studenta z uczelni po uzyskaniu dyplomu
licencjata — zastosowanie sieci MLP

Celem badania byto ustalenie jakie czynniki majg najwickszy wplyw na podjecie
decyzji przez studentéw pierwszego stopnia studiow stacjonarnych Wydziatu EZiT
dotyczacej pozostania na tym wydziale i kontynuacji nauki na studiach drugiego stop-
nia. Ponadto w artykule przedstawiono prognozeg, ktoérzy dyplomowani absolwenci
2011/2012 studidow stacjonarnych pierwszego stopnia Wydzialu EZiT podejma studia
drugiego stopnia na tym wydziale. Do uzyskania prognozy wykorzystano sie¢ MLP.

Mariola Chrzanowska, Ordinary kriging i inverse distance weighting jako metody
szacowania cen nieruchomosci na przykladzie warszawskiego rynku

W pracy przedstawiono propozycje przestrzennego modelowania cen nieruchomo-
$ci warszawskich. Interpolacja danych zawartych w probie pozwolita zaprezentowac
na mapie rozktad cen nieruchomosci w Warszawie. W badaniu wykorzystano dwie
metody geostatystyczne: ordinary kriging i inverse distance weighting.

Adam Depta, Zastosowanie analizy wariancji w badaniu jakosci zycia

W pracy podjeto probe aplikacji analizy wariancji do oceny jakosci zycia osob
poddanym badaniom za pomoca kwestionariusza jako$ci zycia SF-36v2™ Health
Survey (Quality Metric Incorporated).

Iwona Fory$, Ewa Putek-Szelag, Badanie przestrzennej zaleznos$ci typowej struk-
tury uzytkéw nieruchomosci zbywanych przez ANR

Przedmiotem przeprowadzonego badania byla przestrzenna klasyfikacja gmin
z uwagi na jakos¢ (klas¢) i rodzaj zbywanych gruntow rolnych w wojewodztwie
zachodniopomorskim przez ANR w latach 1995-2011. Weryfikowano hipoteze¢ doty-
czacg przestrzennego zwigzku pomiedzy strukturg zbywanych nieruchomosci a ceng
transakcyjna nieruchomosci.

Anna Gryko-Nikitin, Doboér parametrow w rownolegtych algorytmach ewolucyj-
nych dla problemu plecakowego

Celem artykutu byla prezentacja metodyki doboru parametréw réwnoleglego
algorytmu ewolucyjnego. Dobor parametréw zaprezentowany zostanie na przyktadzie
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problemu plecakowego, ktérym moze by¢ przyblizony np. problem doboru akcji do
koszyka inwestycyjnego. Dyskretny problem plecakowy nalezy do zadan optymaliza-
cyjnych NP-trudnych o ztozonos$ci obliczeniowej okreslanej jako O(n?).

Tomasz Zabkowski, Piotr Jatowiecki, Zastosowanie regut asocjacyjnych do ana-
lizy danych ankietowych w wybranych obszarach logistyki przedsigbiorstw przetwor-
stwa rolno-spozywczego

Artykul prezentuje wybrany fragment badan dotyczacy wykorzystania regut aso-
cjacyjnych do analizy danych ankietowych na temat organizacji logistyki w przedsig-
biorstwach przetwoérstwa rolno-spozywczego.

Maciej Bergsewicz, Tomasz Klimanek, Wykorzystanie estymacji posredniej
uwzgledniajacej korelacje przestrzenng w badaniach rynku nieruchomosci

Artykut przedstawia propozycji wykorzystania metod estymacji posredniej (w tym
takze metody, ktora uwzglednia korelacje przestrzenng) do oszacowania pewnych
charakterystyk rynku nieruchomosci w wojewodztwie wielkopolskim. W konstrukcji
odpowiednich estymatoréw statystyki matych obszaréw autorzy postanowili wykorzy-
sta¢, oprocz modeli przekrojowych, takze najnowsze podejscia w estymacji posredniej
wykorzystujace zaleznosci przestrzenne.

Agnieszka Przedborska, Matgorzata Misztal, Przyktad zastosowania metod staty-
styki wielowymiarowej w badaniach nad wydolno$cig stawoéw kolanowych u pacjen-
tow z chorobg zwyrodnieniowg leczonych operacyjnie

W pracy poddano analizie informacje dotyczace pacjentéw z chorobg zwyrodnie-
niowg stawdéw kolanowych leczonych operacyjnie osteotomia nadwiezadlowa kosci
piszczelowej. Celem przeprowadzonych badan bylo wyodrebnienie grup pacjentow
podobnych z punktu widzenia skutecznosci i efektow klinicznych zastosowane;j
metody leczenia.

Magdalena Okupniak, Zastosowanie analizy blokowej w badaniu struktury pol-
skich przedsigbiorstw

Glownym celem artykutu bylo przedstawienie wynikow analizy uktadu blokéw
w badaniu struktury i zalezno$ci zachodzacych pomiedzy podstawowymi wielko-
$ciami dotyczacymi przedsigbiorstw w Polsce. Analizie poddano takie zmienne, jak:
liczbe przedsiebiorstw, liczbe zatrudnionych czy przychody, o ktérych informacje
zaczerpni¢to z publikacji GUS pt. ,,Dziatalno$¢ przedsiebiorstw niefinansowych
w Polsce w 2010 roku”.

Anna Olszewska, Wykorzystanie tancuchéw Markowa do konstrukcji kart kontro-
Inych nowej generacji

W artykule przedstawiono mozliwo$ci zastosowania tancuchéw Markowa do
konstrukcji kart kontrolnych nowej generacji, skupiajac prowadzone rozwazania na
ich adaptacyjnej wers;ji.
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Daniel Papla, Modelowanie zarazania rynkéw finansowych

W pierwszej czgsci artykulu omowiono obszerng literatura dotyczaca kryzysow
finansowych. Druga cze$¢ zawiera prezentacje kilku wybranych modeli zarazania
rynkow finansowych wraz z ich poréwnaniem i odniesieniem do danych empirycz-
nych pochodzacych zwlaszcza z ostatnich lat. W ostatniej czgsci zawarto wnioski
z przeprowadzonej analizy.

Karolina Paradysz, Benchmarkowa analiza estymacji dla matych obszaréw na
lokalnych rynkach pracy

Statystyka malych obszarow (SMO) znajduje zastosowanie w warunkach niedo-
statecznej liczebnosci proby. Przedmiotem opracowania bylta analiza krytycznej oceny
wynikow dokonanych przez zesp6t metodologiczny w GUS. W referacie podjeto
probe dalszej weryfikacji metodologii SMO z punktu widzenia kryteriow zapropono-
wanych przez J. Paradysza.

Dorota Perlo, Rozw6j zrownowazony w wymiarze gospodarczym, spotecznym
1 srodowiskowym — analiza przestrzenna

Celem pracy byta prezentacja modelu mickkiego zréwnowazonego rozwoju poka-
zujacego zaleznosci miedzy gospodarka, spoleczenstwem a $rodowiskiem oraz ich
wplyw na zrownowazony rozwoj.

Radostaw Pietrzyk, Efektywno$¢ inwestycji polskich funduszy inwestycyjnych
z tytulu doboru papierow wartosciowych i umiejetnosci wykorzystania trendow ryn-
kowych

Celem artykutu byla analiza efektywnosci 8 polskich funduszy akcyjnych w latach
2000-2011. Model Bhattacharya-Pfleiderera jest wykorzystywany do oceny umie-
jetnosci zarzadzajacych doboru papierow wartosciowych do portfela oraz wyczucia
trendow rynkowych. Badania wykazuja, ze zarzadzajacy funduszami nie posiadaja
umiejetnosci osiggania wyzszych stop zwrotu z tytutu selekcji papieréw wartoscio-
wych oraz wykorzystania trendow rynkowych. Mozna zaobserwowaé raczej nega-
tywne zdolnosci zarzadzajacych z tytulu prognozowania i wykorzystywania trendow
rynkowych.

Ewa Putek-Szelag, Urszula Gierattowska, Analiza i diagnoza wielkosci produkcji
energii odnawialnej w Polsce na tle krajow Unii Europejskiej

Autorki przedstawity analize i diagnoze wielkos$ci energii odnawialnej wytwa-
rzanej w Polsce na tle krajow Unii Europejskiej. Dodatkowo zostaty przedstawione
podstawowe zalezno$ci pomiedzy wybranymi zmiennymi ogélnoekonomicznymi
a wielkos$cig energii odnawialne;.

Grazyna Laska, Syntaksonomia numeryczna w klasyfikacji, identyfikacji i analizie
przemian zbiorowisk roslinnych

Celem pracy byta identyfikacja i1 klasyfikacja zbiorowisk zastepczych ksztat-
tujacych si¢ pod wplywem oddzialywania gospodarki lesnej. W syntaksonomii
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numerycznej wykorzystano 628 zdje¢é fitosocjologicznych ze zbiorowisk zastgpczych
w Puszczy Knyszynskiej. Do klasyfikacji zastosowano pakiety statystyczne programu
MVSP Plus. W badaniach stwierdzono, ze sktad gatunkowy i struktura zbiorowisk
zastepczych, w poszczegdlnych etapach ich ksztattowania si¢ wykazuje istotng powta-
rzalno$¢ kombinacji florystycznych, gdyz zalezy ona od sposobow gospodarowania,
ktore reguluja zasady hodowli lasu.

W ostatnim dniu konferencji miato miejsce posiedzenie cztonkow Sekcji Klasy-
fikacji 1 Analizy Danych Polskiego Towarzystwa Statystycznego, ktéremu przewod-
niczyl prof. dr hab. Tadeusz Kufel. Ustalono plan przebiegu zebrania obejmujacy
nastgpujace punkty:

Sprawozdanie z dziatalnosci Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS.
Informacje dotyczace planowanych konferencji zagranicznych.
Zapowiedzi kolejnych konferencji SKAD PTS.

Wyboér Rady Sekcji SKAD PTS na kadencje 2013-2014.

Sprawy rozne.

AN A e

Prof. dr hab. Marek Walesiak otworzyt posiedzenie sekcji SKAD PTS. Poinfor-
mowal, ze Sekcja liczy 212 czlonkow (stan w dniu 10.09.2012 r.). Przypomniat, Zze na
stronie internetowej Sekcji www.skad.org.pl znajduje si¢ aktualny regulamin SKAD
PTS, zatwierdzony na posiedzeniu Rady Glownej Polskiego Towarzystwa Statystycz-
nego, ktore odbyto si¢ w dniu 8 marca 2010 r. w Krakowie, a takze wzor deklaracji
cztonkowskiej. Poinformowat takze, ze osoby przystepujace do Sekcji zobowigzane
sa do ztozenia deklaracji cztonkostwa w PTS. W przypadku osob, ktore zostaty czton-
kami Sekcji przed dniem 8 marca 2010 r. i1 do tej pory takiej deklaracji nie ztozyty,
nie bedzie ona wymagana.

Prof. Marek Walesiak przekazal, ze opublikowany zostat zeszyt Prac Naukowych
UE we Wroctawiu z serii Taksonomia nr 19 pt. ,.Klasyfikacja i analiza danych — teo-
ria i zastosowania” z konferencji SKAD, ktéra odbyta si¢ w Wagrowcu w dniach
21-23 wrzesnia 2011 roku. Wszyscy obecni na konferencji w Lipowym MoScie oraz
nieobecni autorzy artykuléw otrzymali egzemplarz publikacji. Dodal rowniez, ze
w Przeglgdzie Statystycznym nr 1/2012 (s. 93—118) ukazato si¢ Sprawozdanie z kon-
ferencji naukowej nt. ,,Klasyfikacja i analiza danych — teoria i zastosowania. Ponadto
w Przeglgdzie Statystycznym nr 1/2012 oraz 2/2012 zamieszczono wspomnienie
o prof. dr. hab. Michale Kolupie oraz prof. dr. hab. Kazimierzu Zajacu.

Prof. Marek Walesiak poinformowat, ze w 2013 roku ukaza si¢ dwa zeszyty PN
UE we Wroctawiu z serii Taksonomia nr 20 i 21. Poprosit o uwzglednienie wymogow
edytorskich w przygotowaniu artykutow. Podkreslit rowniez, ze termin oddania pelnej
tresci artykutu uptywa 16 pazdziernika 2012 r.
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Prof. Marek Walesiak przekazal informacje nt. dzialalno$ci migdzynarodowej
oraz udzialu w waznych konferencjach czlonkow sekcji SKAD. W 36-tej Konfe-
rencji Niemieckiego Towarzystwa Klasyfikacyjnego (The 36-th Annual Conference
of the German Classification Society — GfKl) nt. Data Analysis, Machine Learning
and Knowledge Discovery, ktora odbyta si¢ w Hildesheim w dniach 1-3 sierpnia
2012 r. udziat wzigto 19 o0séb z Polski, w tym 15 cztonkow Sekcji, ktorzy wygtosili
13 referatow:

Uczelnia

Osoby

Liczba referatow

Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu,

Krzysztof Jajuga, Agnieszka

Wydzial Zarzadzania

Pociecha, Pawel Lula

Wydzial Zarzadzania, Informatyki Stanimir, Krzysztof Piontek, 3
i Finansow Pawel Rokita

Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu, | Marcin Petka, Aneta Rybicka,

Wydziat Ekonomii, Zarzadzania i Turystyki | Tomasz Bartlomowicz 5
Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie, Andrzej Sokotowski, Jozef 5

Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach,
Wydziat Zarzadzania

Justyna Brzezinska

Uniwersytet Gdanski, Wydzial Zarzadzania

Krzysztof Najman, Kamila
Migdat-Najman

Uniwersytet Szczecinski, Wydziat Nauk
Ekonomicznych i Zarzadzania

Dominik Rozkrut

Narodowy Bank Polski

Eugeniusz Gatnar

Ponadto prof. dr hab. Krzysztof Jajuga byt na konferencji GfKI cztonkiem Komi-
tetu Naukowego oraz odpowiadal za przygotowanie i poprowadzenie Sesji nt. Data
Analysis in Finance, a prof. dr hab. Jozef Pociecha zostal poproszony przez organiza-
toréw o przygotowanie i poprowadzenie Sesji nt. Dynamic Cluster Analysis — Theory
and Practice.

W dniach 18-20 kwietnia 2012 r. w Poznaniu odbyt si¢ Kongres Statystyki Pol-
skiej, z okazji jubileuszu 100-lecia Polskiego Towarzystwa Statystycznego. W kon-
ferencji uczestniczylo 45 cztonkow Sekcji, ktorzy zaprezentowali tacznie 44 referaty
i plakaty:
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Liczba
Uczelnia Osoby referatow /
plakatow
Uniwersytet Ekonomiczny we Wroclawiu, | Krzysztof Jajuga, Walenty Ostasiewicz,
Wydziat Zarzadzania, Informatyki Grzegorz Kowalewski, Alicja 5
i Finansow Grzeskowiak, Agnieszka Stanimir
Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu, Dorota Kwiatkowska-Ciotucha, Urszula 2
Wydziat Inzynieryjno-Ekonomiczny Zatuska
Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu, Tadeusz Borys, Marek Walesiak,
Wydziat Ekonomii, Zarzadzania i Turystyki | Elzbieta Sobczak, Malgorzata 7
Markowska, Justyna Wilk, Marcin
Petka, Bartlomiej Jefmanski
Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie, Andrzej Sokotowski, Jozef Pociecha 4
Wydziat Zarzadzania Barbara Pawetek, Daniel Kosiorowski
Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach, Grazyna Trzpiot, Alicja Ganczarek- 5
Wydziat Informatyki i Komunikacji Gamrot
Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach, | Grzegorz Konczak, Dorota Rozmus, 3
Wydziat Zarzadzania Justyna Brzezinska
Uniwersytet Gdanski, Wydzial Zarzadzania | Krzysztof Najman, Kamila Migdat- 2
Najman
Uniwersytet Szczecinski, Wydziat Jozef Hozer, Jacek Batog, Dominik 3
Zarzadzania Rozkrut
Narodowy Bank Polski Eugeniusz Gatnar 1
Instytut Badan Systemowych PAN Jan W. Owsinski |
w Warszawie
Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu, Elzbieta Gotata, Tomasz Klimanek,
Wydziat Informatyki i Gospodarki Marcin Szymkowiak, Grazyna Dehnel, 5
Elektronicznej Jan Paradysz
Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu, Krzysztof Szwarc 1
Wydziat Zarzadzania
Uniwersytet Przyrodniczy w Poznaniu, Aleksandra Luczak, Feliks Wysocki 1
Wydziat Ekonomiczno-Spoteczny
Uniwersytet £odzki, Jadwiga Suchecka, Artur Mikulec 5
Wydzial Ekonomiczno-Socjologiczny
Zachodniopomorski Uniwersytet Katarzyna Wawrzyniak, Iwona Bak
Technologiczny w Szczecinie, 2
Wydziat Ekonomiczny
Wyzsza Szkota Bankowa we Wroctawiu, Anna Btaczkowska |
Wydziat Finansow i Zarzadzania
Szkota Gtéwna Gospodarstwa Wiejskiego | Hanna Dudek
w Warszawie, Wydziatl Zastosowan 1
Informatyki i Matematyki
Panstwowa Wyzsza Szkota Zawodowa Danuta Rozpedowska-Matraszek
w Skierniewicach, Wydziat Ekonomii 1

i Administracji
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Kolejny punkt posiedzenia Sekcji obejmowat konferencje zagraniczne, ktore
odbeda si¢ w 2013 r. Prof. Marek Walesiak poinformowat o dwdch konferencjach
obejmujacych tematyke zgodna z profilem Sekcji. W Luksemburgu w dniach
10-12 lipca 2013 r. odbedzie si¢ Konferencja European Conference on Data Analysis,
organizowana przez Niemieckie Towarzystwo Klasyfikacyjne (German Classification
Society — GfKl) oraz Francuskie Towarzystwo Klasyfikacyjne (French Classification
Society — SFC). Z kolei w Tilburgu w dniach 1417 lipca 2013 r. bedzie miata miejsce
konferencja Migdzynarodowej Federacji Towarzystw Klasyfikacyjnych (International
Federation of Classification Societies — IFCS).

W nastepnym punkcie posiedzenia podjeto kwestig organizacji kolejnych konfe-
rencji SKAD. Organizacji konferencji SKAD w 2013 r. podejmie si¢ Katedra Eko-
nometrii i Informatyki Wydziatu Ekonomii, Zarzadzania i Turystyki Uniwersytetu
Ekonomicznego we Wroctawiu. W zwiagzku z brakiem deklaracji na 2014 rok, sprawa
organizacji konferencji jest nadal otwarta.

W kolejnej czgséci zebrania dokonano wyboru cztonkéw Rady SKAD na kadencje
2013-2014. Prof. Tadeusz Kufel przypomniat sktad obecnej Rady: prof. M. Walesiak,
prof. K. Jajuga, prof. A. Sokolowski, prof. E. Gatnar i dr K. Najman. Kadencja Rady
trwa do 31 grudnia 2012 r. Powotano Komisj¢ Skrutacyjna, ktérej przewodniczacym
zostat prof. Tadeusz Kufel, a cztonkami dr Mariola Chrzanowska i dr Malgorzata
Markowska.

Profesor Tadeusz Kufel poprosil zebranych o zaproponowanie kandydatur do
Rady Sekcji SKAD.

Prof. Marek Walesiak zaproponowal kandydatury obecnego sktadu Rady Sekcji.
Ponadto zglosit dwie dodatkowe kandydatury do sktadu Rady Sekcji: prof. Jozefa
Pocieche (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie) oraz prof. Barbar¢ Pawetek
(Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie). Zgloszone osoby potwierdzily zgode na
kandydowanie. Nastepnie zgltoszony zostat wniosek o zamknigcie listy kandydatow,
ktory zostat jednoglosnie poparty. Komisja Skrutacyjna przeprowadzita gtosowanie
tajne.

W glosowaniu uczestniczyto 36 cztonkow Sekcji. Uzyskano nastepujace wyniki:
Prof. M. Walesiak 36 glosow na ,tak”; Prof. K. Jajuga 36 glosow na ,tak”; Prof.
A. Sokotowski 36 glosow na ,,tak”; Prof. E. Gatnar 35 gloséw na ,.tak”; Dr K. Naj-
man 36 gloséw na ,tak”; Prof. J. Pociecha 36 gloséw na ,tak”; Prof. B. Pawelek
36 gltos6w na ,tak”.

W wyniku glosowania, do nowej Rady SKAD, przyjeto wszystkie zaproponowane
kandydatury. Nast¢pnie nowo wybrana Rada udata si¢ na posiedzenie tajne, podczas
ktorego dokonano wyboru reprezentantow Rady Sekcji, w nastepujacych osobach:

1. Jozef Pociecha — przewodniczacy Rady Sekcji.

2. Marek Walesiak — zastepca przewodniczacego Rady Sekcji.

3. Barbara Pawetek — sekretarz Rady Sekcji.

4. Kirzysztof Jajuga, Andrzej Sokotowski, Eugeniusz Gatnar, Krzysztof Najman —
cztonkowie Rady Sekcji
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Prof. Jozef Pociecha jako nowy Przewodniczacy Sekcji wspomnial o pierwszej
konferencji SKAD, ktora odbyta si¢ w 1979 r. w Szklarskiej Porebie. Podkreslit, ze
statutowym obowigzkiem Sekcji jest organizowanie konferencji SKAD. Prof. Jézef
Pociecha zachgcat do udzialu w konferencjach GfKI i IFCS. Nastepnie przypomniat,
ze w ramach GfKI odbywaja si¢ rowniez konferencje bilateralne: Niemcy-Japonia,
Niemcy-Wtochy, Niemcy-Polska. Niemiecko-polskie sympozjum GPSDAA organi-
zuje prof. Hermann Locarek-Junge z Uniwersytetu Technicznego w Dreznie, ktére
odbedzie si¢ w Dreznie w dniach 19-20 wrzesnia 2013 r. W sympozjum begda mogli
wzig¢ udzial zaproszeni cztonkowie Sekcji.

Prof. Jézef Pociecha podzigkowal wszystkim za udzial w konferencji SKAD
i wyrazil nadziej¢, ze wszyscy referenci tworczo wzmocnig dziatalno$¢ Sekcji.
W zwiazku z brakiem innych spraw zamknigto posiedzenie Sekcji.

Krzysztof Jajuga, Marek Walesiak — Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu
Joanicjusz Nazarko — Politechnika Biatostocka
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SPRAWOZDANIE Z 11 MIEDZYNARODOWEJ KONFERENCJI NAUKOWE]J
NT. ,,EKONOMETRIA PRZESTRZENNA I REGIONALNE ANALIZY
EKONOMICZNE”

W dniach 4-5 czerwca 2012 roku odbyta si¢ II Miedzynarodowa Konferen-
cja Naukowa pt. ,,Ekonometria Przestrzenna i Regionalne Analizy Ekonomiczne”.
Konferencja zorganizowana przez Katedr¢ Ekonometrii Przestrzennej Uniwersytetu
Lodzkiego we wspotpracy z Komitetem Statystyki i Ekonometrii Polskiej Akademii
Nauk stanowita drugg edycj¢ seminarium z cyklu poswigconego zagadnieniom eko-
nometrii przestrzennej i analizom regionalnym (I Konferencja odbyta si¢ w dniach
22-23.06.2010 r.). Obrady odbyly si¢ w Centrum Szkoleniowo-Konferencyjnym
Uniwersytetu Lodzkiego.

Honorowego Patronatu udzielili: prof. Jean H. P. Paelinck (School of Public Policy,
George Mason University), Prezes Gtownego Urzedu Statystycznego prof. Janusz
Witkowski oraz Dziekan Wydziatu Ekonomiczno-Socjologicznego Uniwersytetu
Lodzkiego prof. Jan B. Gajda. W pracach Komisji Naukowej, pod przewodnictwem
prof. Jeana H. P. Paelincka oraz prof. Bogdana Sucheckiego (Uniwersytet L.odzki)
uczestniczyli prof. Andrzej S. Barczak (Akademia Ekonomiczna w Katowicach), prof.
Anil K. Bera (University of Illinois, Urbana), prof. Danuta Strahl (Uniwersytet Eko-
nomiczny we Wroclawiu), prof. Jadwiga Suchecka (Uniwersytet 1.0dzki) oraz prof.
Elzbieta Szulc (Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu).

Celem tegorocznej Konferencji byla prezentacja najnowszych osiagnig¢ w zakresie
metod, narzedzi i rezultatow badan empirycznych oraz wymiana doswiadczen zwigza-
nych z teoretycznymi i praktycznymi aspektami ekonometrii i statystyki przestrzennej,
oraz analizami regionalnymi, jak i kreowanie nowych kierunkéw badan. Seminarium
umozliwilo integracje $rodowiska ekonomistéw wykorzystujacych metody ekono-
metrii 1 statystyki przestrzennej oraz prowadzacych analizy ekonomiczne w ujeciu
regionalnym.

Udzial wybitnych specjalistow z dziedziny ekonometrii i statystyki przestrzenne;j:
prof. Jeana H. P. Paelincka — zalozyciela Towarzystwa Ekonometrii Przestrzenne;j,
prof. Anila K. Bery (University of Illinois), prof. Rogera Bivanda (NHH Norwegian
School of Economics), prof. Daniela A. Griffitha (University of Texas at Dallas), prof.
Christiana Le Bas (Universit¢é Lumiére Lyon 2), prof. Jesisa Mura (University of
Zaragoza), prof. Anatoly I. Pilyavskiego (Lviv Academy of Commerce) spowodowal,
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ze Konferencja cieszyla si¢ duzg frekwencja kadry naukowej z wielu polskich uczelni,
przedstawicieli Gtownego Urzedu Statystycznego, Wydawnictwa C.H. Beck, Mazo-
wieckiego Biura Planowania Regionalnego w Warszawie oraz studentow i stluchaczy
studiéw doktoranckich Uniwersytetu L.odzkiego. W konferencji uczestniczyto tacznie
135 0s6b (w tym 8 gosci zagranicznych oraz 36 studentdow specjalnos$ci Regionali-
styka z kierunku Gospodarka Przestrzenna).

Problematyka poruszana w trakcie obrad Konferencji obejmowala zagadnienia
zwigzane z modelami i metodami ekonometrii przestrzennej, przestrzenno-czasowym
modelowaniem zjawisk gospodarczych, eksploracyjng analizg danych przestrzennych,
modelami i metodami iloSciowymi nowej ekonomii geograficznej, wzrostem regional-
nym i problemami konwergencji, analizami przestrzennymi w ekonomice zdrowia,
przestrzennymi analizami rynkéw finansowych, zalezno$ciami przestrzennymi na
rynku pracy, przestrzennymi badaniami rynkow nieruchomosci, migdzynarodowa
wymiang handlowa, przestrzennym zroéznicowaniem wynagrodzen oraz problemami
migracji, oraz przestrzennym modelowaniem ekosystemow. Wyroznione obszary
tematyczne sg $cisle zwigzane z zakresem kilkunastoletniej dziatalno$ci naukowo-ba-
dawczej 1 edukacyjnej Katedry Ekonometrii Przestrzennej, Gtownego Organizatora
Konferencji oraz zalozen przyjetych przez Komitet Ekonometrii i Statystyki PAN.

O potrzebie organizowania konferencji naukowych dotyczacych analiz przestrzen-
nych z wykorzystaniem zaawansowanych metod ilosciowych moze §wiadczy¢ fakt, ze
w ciggu dwoch dni trwania Konferencji oraz w trakcie 8 sesji panelowych, zaprezen-
towano 64 referaty, w tym 35 w jezyku angielskim. Duzym zainteresowaniem wsrod
uczestnikdw Konferencji oraz studentow Uniwersytetu L.odzkiego, cieszyly si¢ obrady
sesji doktorantdw oraz prezentacje referatow podczas sesji plakatowej prowadzonej
przez profesorow: Jean H. P. Paelincka i Rogera Bivanda.

W celu promowania prac badawczych mtodych naukowcéw zajmujacych sie teo-
retycznymi i praktycznymi aspektami ekonometrii i statystyki przestrzennej oraz ana-
lizami regionalnymi, zorganizowano konkurs na najlepsze referaty i postery. Nagrody
dla laureatow w postaci bezterminowych licencji oprogramowania OxMetrics oraz
zestawow ksigzkowych ufundowata firma Timberlake Consultants Ltd. Komisja
konkursu pod przewodnictwem prof. Jadwigi Sucheckiej, w skladzie: prof. Jean
H. P. Paelinck, prof. R. Bivand prof. UMK dr hab. Elzbieta Szulc, prof. UEK dr hab.
Andrzej Sokotowski, oceniajgca poprawno$¢ zastosowania wybranych metod badaw-
czych, warto$¢ naukowsa, poznawcza i praktyczna prac oraz uzyskanych wynikow,
wylonita sze$ciu laureatow. W kategorii konkursu dla doktorantow na najlepszy
plakat: I miejsce zdobyly mgr Joanna Goérna i mgr Karolina Gérna z Uniwersytetu
Mikotaja Kopernika w Toruniu, za poster pt. Przestrzenne i przestrzenno-czasowe ten-
dencje i zaleznosci PKB w wybranych krajach Europy w latach 2001-2009, 11 miejsce
przyznano mgr Danucie Rozpedowskiej-Matraszek z Uniwersytetu todzkiego za
plakat pt. Analiza wielowymiarowych danych przestrzenno-czasowych na przyktadzie
zatrudnienia w opiece zdrowotnej w Polsce wedtug wojewodztw, 111 miejsce zdobyt
mgr Piotr Strozek z Uniwersytetu Lodzkiego za plakat pt. Analiza porownawcza
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gospodarek opartych na wiedzy w panstwach Unii Europejskiej z wykorzystaniem
metodologii KAM.

W kategorii konkursu na najlepszy referat Komisja konkursowa przyznata: I miej-
sce mgr. Maciejowi Bergsewiczowi z Uniwersytetu Ekonomicznego w Poznaniu, pt.
Regresja PLS z uwzglednieniem wag przestrzennych na przykladzie modelowania
poparcia dla partii politycznych w wyborach do Sejmu 2011 roku. 11 miejscem nagro-
dzono wystapienie mgr Renaty Jaworskiej z Uniwersytetu L.odzkiego pt. Zastosowanie
modelu MIMIC do budowy indeksu oddziatywania na srodowisko. 111 miejsce zdobyt
mgr Maciej Jewczak z Uniwersytetu Lodzkiego za referat pt. Problemy refundacji
lekow w analizach przestrzennych.

Referaty wygltoszone oraz zaprezentowane w formie plakatow przez uczestnikow
Konferencji, po otrzymaniu pozytywnej recenzji, zostang opublikowane w jednym
z dwoch czasopism, wskazanym przez Recenzentow: w serii wydawniczej Uniwer-
sytetu Lodzkiego pt. Folia Oeconomica pt. ,,Ekonometria Przestrzenna i Regionalne
Analizy Ekonomiczne”, w jezyku polskim i w czasopi$mie z serii pt. Comparative
Economic Research. Central and Eastern Europe w jezyku angielskim.

Uwzgledniajac duze zainteresowanie problematyka Konferencji, organizatorzy
planuja jej kolejna edycje w czerwcu 2014 roku.

SESJA PLENARNA I

Prof. Jean Paelinck (School of Public Policy, George Mason University),
wygtosit wyktad pt.: Some challenges for spatial econometricians. Problematyke
wktadu skoncentrowal na pigciu zagadanieniach zwigzanych z przestrzennym mode-
lowaniem ekonometrycznym: przestrzenng wspolzaleznoscia, asymetrig przestrzenna,
allotopia, nieliniowoscig oraz topologia danych. Prezentowne kwestie bedace wyni-
kiem najnowszych badan, stanowig nowe wyzwania dla ekonometrykéw zajmujacych
si¢ modelowaniem przestrzennym.

Prof. Daniel A. Griffith (University of Texas at Dallas), w wyktadzie pt.:
Selected challenges from spatial statistics for spatial econometricians przedstawit
wyzwania zwigzane z wystgpowaniem autokorelacji przestrzennej oraz powigzane
z nig wybrane zagadnienia statystyki przestrzennej, opisane w monografii Non-
-standard Spatial Statistics and Spatial Econometrics, we wspotautorstwie z prof.
Paelinckiem. Rozwazania teoretyczne koncentruja si¢ na wyzwaniach wynikajacych
z autokorelacji przestrzennej, nawigzujac do poje¢ Gaussowskiej zmiennej losowe;j,
topologicznych cech danych georeferencyjnych, wektoréw wiasnych, filtrow prze-
strzennych, georeferencyjnych mechanizméw generowania danych oraz interpretacji
efektéw losowych.

Prof. Anil K. Bera (University of Illinois) w wyktadzie pt.: Testing spatial
panel models wskazal na zasadno$¢ stosowania wybranych testow do weryfikacji wta-
snosci estymatoréw modeli. Druga cze$¢ wystapienia koncentrowala si¢ na zastosowa-
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niu wybranych testow statystycznych do oceny wiasnosci estymatoréw przestrzennych
modeli panelowych oraz dynamicznych przestrzennych modeli panelowych.

SESJA PLENARNA II

Prof. Roger Bivand (NHH Norwegian School of Economics), w wystapieniu
nt. Comparing estimation methods for spatial econometrics przedstawit metody esty-
macji przestrzennych modeli ekonometrycznych, testowania doktadnosci oszacowan,
doboru macierzy wag przestrzennych oraz wyniki testow weryfikujacych witasnosci
reszt modeli przeprowadzonych w pakietach programu R, programach Matlab, Stata,
Pysal oraz Open GeoDa. Autor zwrdcit uwagg na przyczyny rozbiezno$ci wystepuja-
cych pomiedzy wynikami obliczen oraz oszacowan wykonanych w poréwnywanych
pakietach ekonometrycznych.

Prof. zw. dr hab. Wtadystaw Welfe (Uniwersytet L.odzki), Makroeko-
nometryczne modele gospodarki swiatowej i modele regionalne. W referacie Autor
przedstawit struktury makroekonometrycznych modeli wystgpujacych w modelach
gospodarki $wiatowej oraz struktury modeli charakterystyczne dla modeli regio-
nalnych. Przedmiotem rozwazan teoretycznych byly specyficzne wtasnosci modeli
regionalnych, a takze mozliwosci ich rozbudowy.

Prof. UKSW dr hab. Wlodzimierz Okrasa (Glowny Urzad Statystyczny),
w wystapieniu pt. Przestrzenna integracja badan spotecznych i statystyka publiczna
— uwagi metodologiczne, przedstawil wspotzaleznosci pomigdzy rozwojem nowo-
czesnych metod analizy przestrzennej a dostepnoscia odpowiednich danych genero-
wanych w ramach statystyki publicznej. Szczegdlng uwage poswigcono mozliwosci
pehiejszego wykorzystania przestrzennie zintegrowanych nauk spotecznych oraz
narzedzi analitycznych ekonometrii przestrzennej w usprawnieniu proceséw decyzyj-
nych na szczeblu regionalnym i lokalnym.

SESJA 1

Prof. Ramiro Gil-Serrate (Centro Universitario de la Defensa (CUD) and
Department of Geography and Environment, LSE) oraz prof. Jesis Mur (Econo-
mic Analysis Department, University of Zaragoza), w wystapieniu pt. Price dyna-
mics in the Spanish housing market: from boom to bust. Evidence from a spatial
panel for the period 1995-2010, przedstawili proces zmian zachodzacych na rynku
nieruchomos$ci mieszkaniowych. Celem analiz byta identyfikacja czynnikow ekono-
micznych decydujacych o poziomie cen mieszkan na podstawie modelu dla danych
panelowych.

Dr Alicja Olejnik (Uniwersytet L.odzki), Zastosowanie podejscia wielowymia-
rowego do oceny struktury przestrzenno-czasowej zjawisk ekonomicznych. Autorka
referatu przedstawila nowo opracowana metodologi¢ szacowania wielowymiarowego
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autoregresyjnego modelu przestrzennego WAMP z uwzglednieniem wymiaru czaso-
wego. Podjeta probe oceny procesu przestrzenno-czasowego z zastosowaniem wielo-
wymiarowej macierzy wag przestrzennych.

Dr Tomasz Zadlo (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach), O blednej
specyfikacji macierzy wag w statystyce matych obszarow w badaniach wielookreso-
wych.W artykule rozwazany jest problem predykcji wartosci globalnej w podpopulacji
opisywanej przez skorelowane przestrzennie dane wielookresowe. Autor przedstawit
wyniki badania symulacyjnego najlepszego liniowego nieobcigzonego predyktora
w przypadkach prawidtowej i nieprawidtowej specyfikacji macierzy wag.

Prof. zw. dr hab. Janusz L. Wywiat (Uniwersytet Ekonomiczny w Kato-
wicach), O przestrzennych planach losowania. Praca dotyczy estymacji wartos$ci
sredniej w populacji skonczonej na podstawie znanej statystyki Horvitza-Thompsona.
Autor przedstawit przeglad planow losowania prob uzytecznych w losowaniu prob
z populacji przestrzennych. W szczeg6lnosci skupiono si¢ na planach losowania prob
proporcjonalnych do funkcji kwantyli tzw. cechy dodatkowej obserwowanej w catej
populacji.

Prof. Anatoly I. Pilyavskiy, dr Yuriy I. Matsiv, dr Olga D. Vovchak,
(Lviv Academy of Commerce), Measuring Cost Efficiency in Ukrainian Banks in
2008. W artykule przedstawiono wyniki stochastycznej analizy granicznej (SFA)
efektywnosci kosztowej bankéw ukrainskich. W modelowaniu dziatalno$ci bankowe;j
zastosowano metodg posrednika, jako jedna z powszechnie stosowanych w literaturze.
Bioragc pod uwage wyniki testow statystycznych, wybrano funkcjonalng forme funkcji
kosztow.

Dr Elzbieta Antczak (Uniwersytet Lodzki), Degradacja powietrza a dobro-
byt spoleczno-ekonomiczny — przestrzenna analiza panelowa. Celem badania prze-
prowadzonego przez Autorke byla weryfikacja hipotezy o istnieniu negatywnego
wplywu zanieczyszczenia srodowiska (powietrza) na poziom dobrobytu i jako$¢ zycia
z zastosowaniem przestrzennych modeli panelowych. Analizie poddano sit¢ i kieru-
nek oddzialywania skutkow degradacji powietrza na poziom dobrobytu w wymiarze
czasowym oraz przestrzennym.

SESJA 11

Dr Tomasz Kossowski, dr Jan Hauke (Uniwersytet Adama Mickiewicza
w Poznaniu), O pewnych wiasnosciach dwuwymiarowej miary zwiqzku przestrzen-
nego. W artykule Autorzy poddali weryfikacji wyniki badan przeprowadzonych przez
Sang-Il Lee nad nowa dwuwymiarowg miarg zwigzku przestrzennego, nazwang sta-
tystyka L. Statystyka ta integruje wspotczynnik » Pearsona i statystyke / Morana oraz
jest uzalezniona od wspotczynnika rozmycia przestrzennego.

Prof. Pawet Churski, dr Jan Hauke (Uniwersytet im. Adama Mickiewicza
w Poznaniu), Metody ekonometryczne w identyfikacji centrow wzrostu oraz obszarow
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stagnacji — przyktad analizy dla jednostek NUTS 4 w Polsce. Celem prezentowane;j
przez Autoréw pracy bylto zaproponowanie metod statystycznych prowadzacych do
identyfikacji i rozr6zniania obszaré6w wzrostu i stagnacji. Badanie zostato przeprowa-
dzone na podstawie zmiennych charakteryzujacych rozwoéj spoteczno-ekonomiczny
jednostek NUTS 4 w Polsce w latach 2000-2010.

Dr Elzbieta Litwinska (Politechnika Wroctawska), w artykule pt. Analiza
przestrzenna rynku pracy na przykiadzie wojewodztwa dolnosigskiego przedstawita
wyniki badan nad dynamikg charakterystyk opisujacych zmiany na rynku pracy
w powiatach wojewddztwa dolnoslaskiego. W koncowej czesci referatu zostaty
zaprezentowane wnioski dotyczace wplywu Wroctawia, stolicy Dolnego Slaska,
na sytuacj¢ na rynku pracy w gminach sasiednich, tworzacych Wroctawski Obszar
Metropolitalny.

Dr Karolina Lewandowska-Gwarda (Uniwersytet Lodzki), zaprezentowata
referat nt. Przestrzenno-czasowa analiza stopy bezrobocia w Polsce. Celem wystapie-
nia byla prezentacja wynikow analizy poziomu stopy bezrobocia w Polsce w ujeciu
przestrzenno-czasowym. W badaniu wykorzystano narzedzia GIS i ESDA stuzace
wizualizacji zmiennych oraz identyfikacji interakcji przestrzennych zachodzacych
pomiedzy badanymi jednostkami terytorialnymi na rynku pracy w kraju. Do opisu
wplywu wybranych zmiennych makroekonomicznych na ksztaltowanie si¢ poziomu
stopy bezrobocia w Polsce wedlug powiatow, w latach 2006-2010, zostal wykorzy-
stany wielorownaniowy model o roéwnaniach pozornie niezaleznych z autoregresja
przestrzenng i regresja krzyzowa.

Dr Barbara Danska-Borsiak, dr Iwona Laskowska (Uniwersytet
Lodzki), wyglosily referat pt. Determinanty tgcznej produktywnosci czynnikow pro-
dukcji w Polsce. Analiza regionalna. Autorki w prezentowanym artykule podjety
probe klasyfikacji wojewodztw ze wzgledu na obserwowany poziom 7FP, w celu
okreslenia czynnikow determinujacych laczna produktywnos$é czynnikéow produkcji
w Polsce w ujeciu regionalnym. Autorki poshuzyty si¢ panelowym modelem dyna-
micznym. Badanie przeprowadzono na danych rocznych dla wojewddztw.

Dr Dorota Ciotek oraz dr Tomasz Brodzicki (Uniwersytet Gdanski),
w referacie: Identyfikacja efektow zewnetrznych klastrow przemystowych w Polsce
poprzez modyfikacje metody zaproponowanej przez Rodrigueza-Pose’a i Comptoura
(2010), podjeli probe weryfikacji hipotez na temat sity i kierunku zalezno$ci wystepu-
jacych pomiedzy wzrostem gospodarczym w polskich wojewddztwach, a obecnoscia
formacji klastrowych w danym regionie oraz regionach sgsiednich. Zastosowana
metoda analizy ilosciowej polegata na estymacji przekrojowej i przekrojowo-czaso-
wej regresji wzrostu w regionach, w ktorej obok ogolnie uznanych potencjalnych
determinant wzrostu, uwzglgdnione zostaty rowniez zmienne odzwierciedlajace liczbe
i jako$¢ klastrow w regionie.
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SESJA III

Prof. UE dr hab. Elzbieta Sobczak (Uniwersytet Ekonomiczny we Wrocta-
wiu), prezentowata referat pt. Inteligentna specjalizacja struktury pracujgcych w kra-
Jjach Unii Europejskiej — analiza dynamiczna z wykorzystaniem shift-share analysis.
Celem referatu byla dynamiczna analiza i ocena struktury pracujacych w krajach
Unii Europejskiej w oparciu o strukturalno-geograficzna metode przesunig¢ udziatéw
(Shift-Share Analysis). Ocenie zréznicowania i przemian poddano struktury pracu-
jacych w sektorach ekonomicznych wyodrgbnionych wg intensywnosci dziatalnosci
badawczo-rozwojowej w krajach Unii Europejskiej w latach 2008-2010.

Dr Maria Klonowska-Matynia, dr Grzegorz Przekota (Politechnika
Koszalinska), Asymetryczne reakcje wynagrodzen na zmiany stopy bezrobocia i infla-
¢ji. Gtowny cel artykutu stanowito podjgcie proby oszacowania sity i kierunku reakcji
zmian nominalnych i realnych wynagrodzen w Polsce na zmiany stopy bezrobocia
oraz stopy inflacji. Analizy iloSciowe zostaly przeprowadzone w oparciu o estymacjg
modeli ECM bez asymetrii i z asymetrig, modeli VAR z funkcjg reakcji na impuls
1 dekompozycja wariancji btedu prognozy oraz modeli VECM.

Dr Ewa Kusidet (Uniwersytet Lodzki), Konwergencja spoteczna w Polsce.
W odréznieniu od licznych badan ilosciowych nad gospodarczym aspektem kon-
wergencji, Autorka skoncentrowata si¢ na opisie procesu konwergencji w wymiarze
spotecznym. Cze¢$¢ empiryczng badania stanowita zardwno analiza pojedynczych miar
konwergencji spotecznej, jak i konstrukcja wojewodzkich miernikéw HDI, sluzacych
pomiarowi spojnosci spotecznej polskich wojewodztw.

Prof. zw. dr hab. Danuta Strahl (Uniwersytet Ekonomiczny we Wrocta-
wiu), dr Malgorzata Markowska (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroclawiu),
Klasyfikacja europejskiej przestrzeni regionalnej ze wzgledu na poziom inteligent-
nego rozwoju. W referacie przedstawiono wyniki klasyfikacji europejskiej przestrzeni
regionalnej ze wzgledu na stopien zaawansowania i poziom inteligentnego rozwoju
w regionach szczebla NUTS 2, w oparciu o wartosci statystyk pozycyjnych. Rozwoj
inteligentny regionow, wedlug zatozen badania uwzgledniat trzy filary: innowacyjnos¢,
kreatywnos¢ (Gospodarka Oparta na Wiedzy) i inteligentna specjalizacje. Cechy te,
opisane za pomoca odpowiednich charakterystyk, stanowity podstawe do konstrukcji
miar agregatowych dla okreslonych filaréw, a takze do klasyfikacji regionow.

Dr Artur Gajdos (Uniwersytet £odzki), Zréznicowanie wojewddzkie struktury
pracujgcych wedtug poziomu wyksztatcenia i grup zawodow w Polsce. Gtownym
celem opracowania bylta prezentacja zmian struktury pracujacych wedlug poziomu
wyksztalcenia oraz wielkich grup zawodowych w Polsce na poziomie wojewodz-
kim. W opracowaniu wykorzystano dane dotyczace struktury pracujacych wedtug
poziomu wyksztatcenia w wielkich grupach zawodowych w przekroju wojewodz-
kim pochodzace z Badania Aktywno$ci Ekonomicznej Ludnosci (Labour Force
Survey).
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Dr Iwona Miller-Fraczek, dr Michat Bernard Pietrzak (Uniwersytet
Mikotaja Kopernika), Zastosowanie modelu MESS w przestrzenno-czasowej analizie
stopy bezrobocia w Polsce. Autorzy artykulu przedstawili wyniki przestrzenno-cza-
sowej analizy stopy bezrobocia rejestrowanego w latach 2004-2009, w powiatach
Polski. W badaniu wykorzystano Matrix Exponential Model, w ktérym zaleznosci
przestrzenne reprezentowane sg w postaci wyktadniczej, opartej na macierzy sgsiedz-
twa. Wyniki badania, otrzymane przy zastosowaniu modelu MESS, zostaly skonfron-
towane z wynikami estymacji modelu SAR.

Dr Joanna Muszynska, dr Iwona Miller-Fraczek, dr Michal Ber-
nard Pietrzak (Uniwersytet Mikotaja Kopernika), Analiza procesu konwergencji
wydatkow na Zywnosé¢ gospodarstw domowych w Polsce. Tematyka artykutu doty-
czyta zagadnienia wydatkéw na zywno$¢ gospodarstw domowych w Polsce, ktorych
poziom oraz dynamika, wedtug zatozen badania, stanowig miar¢ dobrobytu badanych
gospodarstw. Celem artykulu byta ekonometryczna analiza procesu konwergencji
w zakresie udzialu wydatkow na zywnos$¢ gospodarstw domowych w Polsce w latach
1999-2010. Do oceny procesu wykorzystano wyniki estymacji dynamicznego modelu
panelowego, w przekroju wojewodzkim.

Dr Matgorzata Markowska (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroclawiu),
Wykorzystanie miary dynamicznej atrakcyjnosci grup w przestrzenno-czasowej
analizie innowacyjnosci regionow. W referacie przeprowadzono dynamiczng (lata
1999-2011) klasyfikacje¢ regionéw UE szczebla NUTS 2, ze wzgledu na wartos$ci
wybranych charakterystyk innowacyjno$ci z wykorzystaniem metody k-$rednich.
Dalszym etapem badania byta ocena atrakcyjno$ci dynamicznej otrzymanych grup.
Do oceny otrzymanych wynikow klasyfikacji, w aspekcie oddzialywania klas, zapro-
ponowano miar¢ dynamicznej atrakcyjnosci grup w przestrzenno-czasowej analizie
skupien.

Dr hab. inz. Stanistaw Sirko, dr Marzena Piotrowska-Trybull
(Akademia Obrony Narodowej w Warszawie), Powigzania jednostek wojskowych
z jednostkami samorzqdu terytorialnego: ujecie ilosciowe i jakosciowe. W artykule
zidentyfikowano istniejace powigzania spoteczne, gospodarcze i przestrzenne jed-
nostek wojskowych z gminami i ich mieszkancami oraz okreslono sile tych powia-
zan. Przedstawiono wyniki badania sondazowego przeprowadzonego na probie 850
respondentéw w wybranych polskich gminach, w ktorych stacjonujg jednostki woj-
skowe. Badanie przeprowadzono takze na reprezentatywnej dla sit zbrojnych, probie
zohierzy, ktorych jednostki znajduja si¢ w réznych rejonach Polski.

SESJA IV (DOKTORANCI)

Mgr Agata Zottaszek (Uniwersytet Lodzki), Przestrzenna analiza mikro-
symulacyjna udziatow bezposrednich wydatkow na ochrone zdrowia w dochodach
gospodarstw domowych w Polsce w latach 2009-2018. Autorka przedstawita wyniki
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eksperymentu mikrosymulacyjnego umozliwiajacego analiz¢ udzialow prywatnych
bezposrednich wydatkéw na ochrone zdrowia w dochodach gospodarstw domowych
w Polsce w latach 2009-2018. Uzyskane wyniki postuzyty do przeprowadzenia prze-
strzennych analiz §rednich udzialéw wydatkéw ambulatoryjnych i farmaceutycznych
wedlug wojewodztwach.

Mgr Edyta Laszkiewicz (Uniwersytet L.odzki), Wybrane aspekty budowy
przestrzennych modeli wielopoziomowych. Celem przedstawionego przez Autorke
artykutu byto wskazanie mozliwosci plynacych z zastosowania modeli wielopozio-
mowych w analizach proceséw przestrzennych. W pracy omdwiono techniki imple-
mentacji juz istniejacych konstrukcji w analizach struktur przestrzennych. Dodatkowo
zaprezentowano mozliwos$ci rozszerzenia tradycyjnych modeli wielopoziomowych
w kierunku uwzglednienia interakcji przestrzennych.

Mgr Renata Jaworska (Uniwersytet Lodzki), Zastosowanie modelu MIMIC
do budowy indeksu oddziatywania na srodowisko. W artykule skoncentrowano si¢
na mozliwo$ci oszacowania indeksu oddziatywania na $rodowisko w wybranych
krajach Unii Europejskiej z wykorzystaniem modelu MIMIC (Multiple Indicators
Multiple Causes). Modele MIMIC nalezace do klasy modeli réwnan strukturalnych
(SEM), pozwalaja na estymacj¢ modeli ze zmienng ukryta. Ten typ modeli pozwala
na badanie zalezno$ci pomiedzy wskaznikami pelnigcymi role przyczyn i skutkow
oraz zmienng nicobserwowalng — indeksem oddzialywania na srodowisko. Wyniki
badania umozliwity stworzenie rankingu krajow Unii Europejskiej ze wzgledu na
jako$¢ srodowiska.

Mgr Maciej Jewczak (Uniwersytet £odzki), w artykule pt. Problemy refundacji
lekow w analizach przestrzennych, podjat probg oceny wystgpowania przestrzennych
zalezno$ci pomiedzy liczebno$cig aptek a liczbg lekarzy, liczbg zaktaddéw opieki zdro-
wotnej, jak rowniez determinant wskazujacych na proces starzenia si¢ spoteczenstwa
i stanu zdrowia Polakéw. Podsumowanie badan stanowi specyfikacja oraz estymacja
modelu przestrzennego opisujacego liczbe aptek w zaleznos$ci od réznych czynnikow
spoteczno-gospodarczych.

Mgr Aneta Staszek, mgr Anna Weszczak (Uniwersytet 1.odzki), Wydatki
na ochrong zdrowia: analiza porownawcza podregionow w Polsce. Przedmiot arty-
kutu stanowita charakterystyka wydatkow na ochrong¢ zdrowia w Polsce w oparciu
o wyniki estymacji przestrzenno-czasowego modelu ekonometrycznego. W opracowa-
niu podjgto probe wyjasnienia zaleznosci pomiedzy wydatkami na ochrong zdrowia
a rozwojem gospodarczym kraju oraz innymi zmiennymi ekonomiczno-demogra-
ficznymi: poziomem dochodow, poziomem ptodnosci, $miertelnosci, liczba ludno$ci
powyzej 65 roku zycia, liczbg ludnos$ci wiejskie;.

Mgr Maciej Bergsewicz (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Regresja
PLS z uwzglednieniem wag przestrzennych na przyktadzie modelowania poparcia
dla partii politycznych w wyborach do Sejmu 2011 roku. W artykule skoncen-
trowano si¢ na analizie danych wyborczych na poziomie powiatow, za pomoca
modelu Przestrzennej Regresji Metoda Czastkowa Najmniejszych Kwadratow
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(SPLSR), umozliwiajacego uwzglednienie wspotliniowosé zmiennych opisujacych
ksztattowanie si¢ poparcia partii politycznych. Autor dokonal analizy porownaw-
czej SPLSR z modelami klasycznej regresji liniowej uwzgledniajacej czynnik
przestrzenny, co umozliwilo weryfikacje przydatnosci modelu SPLSR w badaniach
spoteczno-ekonomicznych na przyktadzie modelowania poparcia dla partii politycz-
nych.

Mgr Joanna Goérniak (Uniwersytet Lodzki), Dostepnosc transportowa
a rozwoj polskich wojewodztw w Swietle analizy konwergencji regionalnej.
W referacie oméwiono problem dostepnosci transportowej z wyrdznieniem infra-
struktury drogowej i kolejowej na tle spdjnosci spoteczno-gospodarczej w poszcze-
g6lnych wojewddztwach w Polsce. Poziom rozwoju transportu oszacowano na
podstawie syntetycznego miernika rozwoju. Szacowanie stopnia zbiezno$ci pomig-
dzy regionami przeprowadzono na podstawie testow klasycznej konwergencji regio-
nalnej.

Mgr Edyta Zmurkow (Uniwersytet Lodzki), Podaz wykwalifikowanej kadry
a perspektywy innowacyjnego rozwoju wojewddztw. Przedmiotem opracowania byta
analiza podazy wykwalifikowanej kadry w kontek$cie perspektyw przysztego rozwoju
innowacyjnego wojewodztw w Polsce. Analiza powyzszych zjawisk oraz zwiazku
miedzy nimi zostala przeprowadzona m.in. na podstawie badania profilu edukacyj-
nego wojewddztw oraz analizy potencjalnych kierunkéw i mozliwosci kreowania
zasobow pracy wysoko wykwalifikowanej, a takze badania profilu innowacyjnego
oraz poziomu innowacyjno$ci poszczegolnych wojewodztw.

Mgr Emilia Modranka (Uniwersytet £.odzki), Analiza koncentracji przestrzen-
nej oraz struktury wykorzystania srodkow pomocowych pochodzgcych z funduszy
europejskich. Celem artykutu byla analiza koncentracji przestrzennej oraz struktury
zrealizowanych projektéw pomocowych wedlug obszaréw wsparcia. Badanie zostalo
przeprowadzone na podstawie zestawienia wygenerowanego z Krajowego Systemu
Informatycznego SIMIK 07-13, o stanie wdrazania funduszy europejskich w powia-
tach (NUTS 4) w latach 2007-2012. Autorka przedstawita glowne problemy wynika-
jace z powszechnego stosowania klasycznych miar koncentracji, nieuwzgledniajacych
zaleznosci przestrzennych.

Mgr Roman Gavuliak (University of Economics in Bratislava), Exploring
social exclusion in The European Union, a quantitative approach. Autor referatu
skoncentrowat si¢ na identyfikacji podstawowych determinant wykluczenia spotecz-
nego w Unii Europejskiej w latach 2005-2009, w oparciu o wykorzystanie metody
analizy czynnikowej. Czynniki wykluczenia stanowig cechy niemierzalne, ktore
w badaniu zostaty sprowadzone do zmiennych mierzalnych. Poréwnanie wptywu
poszczegdlnych czynnikow w krajach UE 27 pozwolito na wyodrgbnienie pigciu
kategorii wykluczenia spotecznego.



Sprawozdanie z 1I Konferencji nt. ,, Ekonometria Przestrzenna i Regionalne Analizy Ekonomiczne” 153

SESJA'V

Dr inz. Robert Pietrzykowski (Szkota Gtéwna Gospodarstwa Wiejskiego
w Warszawie), Modyfikacja macierzy wag i jej skutki w badaniu zaleznosci prze-
strzennych. Podstawowym elementem analiz przestrzennych jest okreslenie interakcji
pomiedzy badanymi jednostkami przestrzennymi oraz zapisanie ich w postaci macie-
rzy wag przestrzennych. Poniewaz macierz wag okresla si¢ a priori, a jakos$¢ dalszych
analiz zalezy od jej specyfikacji, dobor odpowiedniej macierzy wag stanowi powazny
problem metodologiczny. W pracy zaproponowano modyfikacje macierzy wag ,,W”,
ktora zawieralaby interakcje zwigzane z potozeniem badanej jednostki przestrzen-
nej, ale rowniez uwzgledniataby wagi zwigzane z wieloma wybranymi cechami.
Do wytworzenia nowej macierzy wag wykorzystano statystyke opartg na wartosciach
wlasnych macierzy HE-1. Takie podejscie do problemu pozwala na uwzglednie-
nie zardbwno zmienno$ci oberwanych cech, jak i powigzania zachodzacych pomiedzy
nimi.

Dr Stanistaw Matusik (Akademia Wychowania Fizycznego w Krakowie),
dr Michat Pietrzak (Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu), dr Justyna
Wilk (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Analiza migracji wewnetrznych
w Polsce z wykorzystaniem przestrzennego modelu grawitacji. W artykule zostata
przeprowadzona analiza migracji wewngtrznych dla 66 polskich podregiondow
z wykorzystaniem przestrzennego modelu grawitacji. Weryfikacji poddano zaleznos¢
migracji od charakterystyk ekonomicznych, w tym poziomu inwestycji, wartosci
PKB per capita, poziomu wynagrodzen oraz stopy bezrobocia. Tradycyjne podejs$cie
w interpretacji zjawiska migracji poszerzone zostato o analiz¢ efektow przestrzennych
w przeptywie ludnos$ci, w odniesieniu zaréwno do zrddta, jak i miejsca docelowego
migracji.

Prof. UEK dr hab. Barbara Podolec, dr Pawet Ulman, mgr
Agnieszka Walega (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Statystyczna ana-
liza przestrzennego zroznicowania sytuacji mieszkaniowej w Polsce. Przedmiotem
opracowania byla prezentacja wynikow analizy sytuacji mieszkaniowej w Polsce
w uktadzie wojewddzkim z punktu widzenia zasoboéw mieszkaniowych 1 ich jakosci.
Analize przeprowadzono w kontek$cie sytuacji spoteczno-demograficznej woje-
wodztw oraz pod katem finansowych mozliwosci zaspokojenia potrzeb gospodarstw
domowych w zakresie warunkow mieszkaniowych. W tym celu wyodrgbniono dwa
zbiory zmiennych: 1) charakteryzujace sytuacje spoteczno-demograficzng woje-
wodztw oraz 2) opisujace zasoby mieszkaniowe oraz ich wyposazenie. W badaniach
wykorzystano réwniez syntetyczny miernik zaspokojenia potrzeb mieszkaniowych.
Analizg dopehnia proba modelowania ekonometrycznego zjawisk charakteryzujacych
sytuacje mieszkaniowg w wybranych regionach oraz prezentacja dynamiki zasoboéw
mieszkaniowych.

Dr Artur Lipieta, prof. UEK dr hab. Barbara Pawetek, dr Jadwiga
Kostrzewska (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Analiza statystyczna wydat-
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kow na obszary wspolnej polityki Unii Europejskiej w wybranych panstwach strefy
euro. Przedmiotem referatu byta prezentacja wynikéw analizy statystycznej wydatkoéw
na obszary wspolnej polityki Unii Europejskiej w 16 panstwach UE strefy euro. Do
realizacji celu badan wykorzystano wspotczesne metody statystycznej analizy wielo-
wymiarowe;.

SESJA VI

Prof. zw. dr hab. Krystian Heffner, dr Piotr Gibas (Uniwersytet Eko-
nomiczny w Katowicach), Poziom metropolitalnosci wybranych osrodkow w Polsce.
Znaczenie wag i zmiennych. Wsrdd celow empirycznych referatu nalezy wymienié
probe okreslenia przez Autorow poziomu metropolitalno$ci miast szczebla regional-
nego i subregionalnego oraz zasiggu obszaréw metropolitalnych poziomu regionalnego
i subregionalego w porownaniu do regionéw (NUTS2) oraz podregionow (NUTS3),
jak rowniez dokonanie klasyfikacji na regiony metropolitalne, migdzy metropolitalne
oraz peryferyjne. Celem teoretycznym bylo stwierdzenie, na ile otrzymane wyniki
uzaleznione sa od sposobu doboru zmiennych do badania.

Prof. dr hab. arch. Aleksander Bohm (Politechnika Krakowska), dr inz.
Wiestaw Wankowicz (Instytut Rozwoju Miast), Gospodarowanie przestrzenig
o wysokich walorach krajobrazowych. Przedmiotem artykulu byta proba odpowiedzi
na pytanie czy jest mozliwe zachowanie walorow krajobrazu przy wykorzystaniu
ich ekonomicznej wartosci oraz jakie instrumenty powinny zosta¢ wdrozone w celu
wykorzystania mechanizméw ekonomicznych do jego ochrony. W pierwszej czesci
wystapienia pos§wigconej planowaniu krajobrazu zwrdécono uwage na problem roz-
woju gospodarczego obszaro6w objetych ochrong krajobrazu. W drugiej czgsci omo-
wiono cechy krajobrazu, ktore decyduja o jego ekonomicznej wartosci oraz mozliwe
warianty rozwoju obszaréw objetych ochrona krajobrazu.

Dr Mariola Chrzanowska, dr Nina Drejerska, dr Iwona Pomianek
(Szkota Gtowna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie), Proba wyznaczenia obszaru
funkcjonalnego Warszawy z wykorzystaniem wzglednego poziomu rozwoju (BZW) oraz
miary Hellwiga. Przedmiotem badan bylo wyznaczenie grupy gmin otaczajacych
Warszawe, reprezentujacych jednoczesnie wysoki poziom rozwoju, zaliczanych do
obszaru funkcjonalnego Warszawy. Klasyfikacji gmin dokonano w oparciu o miarg
wzglednego poziomu rozwoju (BZW) oraz miary Hellwiga. Do zbioru wskaznikow
czastkowych zaliczono zmienne z zakresu demografii, infrastruktury i inwestycji,
rynku pracy, oraz aktywnos$ci ekonomicznej i spoteczne;.

Dr Barbara Batdg, dr Iwona Forys$ (Uniwersytet Szczecinski), Badanie
preferencji lokalizacyjnych nabywcow mieszkan w obrocie wtornym. Autorki dokonaty
przestrzennej analizy cen transakcyjnych, uzyskiwanych w obrocie wtornym mieszka-
niami na lokalnym rynku oraz analizy rozkladu cech charakteryzujacych sprzedawane
mieszkania. Badanie koncentrowato si¢ na przestrzennym zréznicowaniu cen uzyski-
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wanych na rynku wtérnym, w tym okresleniu odchylen cen od przeci¢tnej w kazdej
z wybranych lokalizacji. W artykule zweryfikowana zostata hipoteza badawcza doty-
czaca stabilnos$ci w czasie preferencji lokalizacyjnych nabywcow mieszkan.

Dr Sebastian Gnat (Uniwersytet Szczecinski), Analiza zwigzkow wybranych
pozycji budzetowych gmin aglomeracji szczecinskiej z demograficznymi przejawami
zjawiska suburbanizacji Szczecina w latach 1995-2010. W artykule przedstawiono
wyniki badania dotyczacego demograficznego i, po czgsci, finansowego aspektu zja-
wiska suburbanizacji na obszarach gmin otaczajacych Szczecin. Analiza ilo§ciowa
zjawiska opierala si¢ na badaniu zalezno$ci pomigdzy wartosciami wspotczynnika
suburbanizacji oraz wybranymi pozycjami w budzetach gmin Kotbaskowo, Dobra
(Szczecinska), Police, Goleniéw, Kobylanka, Gryfino i Stare Czarnowo. Przepro-
wadzone badanie umozliwito weryfikacje pozytywnego wpltywu suburbanizacji na
zwigkszenie dochodéw gmin oraz wielkos$ci naktadéow inwestycyjnych.

SESJA VII

Prof. UEK dr hab. Zofia Mielecka-Kubien (Uniwersytet Ekonomiczny
w Katowicach), Badanie przestrzennej autokorelacji wybranych przyczyn zgonow
w Polsce. Przedmiotem analizy zaprezentowanego przez Autorke referatu, byty
zalezno$ci przestrzenne charakteryzujace standaryzowane, ze wzgledu na wiek,
wspotczynniki zgondéw dla wybranych (najczestszych) przyczyn zgondéw w Polsce.
Wyniki badania potwierdzity przydatno$¢ metod statystyki przestrzennej w badaniach
epidemiologicznych.

Dr Elzbieta Chadzynska (Politechnika Wroctawska), Analiza przestrzennego
zrdzZnicowania poziomu rozwoju gospodarczego gmin dolnoslgskich. Autorka artykutu
przedstawita wyniki badan nad czynnikami demograficznymi, ekonomicznymi oraz
przestrzennymi decydujacymi o zréznicowaniu potencjatu rozwojowego gmin woje-
wodztwa dolnoslaskiego. W celu klasyfikacji badanych jednostek przestrzennych ze
wzgledu na poziom rozwoju, zastosowano taksonomiczne metody klasyfikacji i gru-
powania.

Prof. dr hab. Magdalena Osinska, mgr Marcin Fatdzinski, mgr
Tomasz Zdanowicz (Uniwersytet Mikotaja Kopernika), Ekonometryczna ocena
ryzyka na gieldzie papierow wartosciowych w Szanghaju. Rynek kapitalowy w Chi-
nach przez wiele lat nie byt wilaczony do globalnego rynku finansowego. Dlatego tez
cechowatly go wyzsze wartosci Srednie zwrotdw i mniejsze ryzyko. Dopiero kryzys
finansowy z roku 2007-2009 spowodowat wigksze zainteresowanie chinskim rynkiem
kapitatowym a w konsekwencji wzrost ryzyka. Celem prezentowanego artykutlu byta
analiza proces6w zachodzacych wewnatrz rynku, ze szczegdlnym uwzglednieniem
relacji migdzy indeksami gtownymi gietdy w Szanghaju a indeksami reprezentuja-
cymi rézne segmenty rynku.
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Prof. zw. dr hab. Grazyna Trzpiot (Uniwersytet Ekonomiczny w Kato-
wicach), Przestrzenna regresja kwantylowa. Gléwnym celem wystapienia bylo
wskazanie na mozliwo$ci powigzania metodologii regresji kwantylowej i ekonome-
trycznego modelowania przestrzennego. Dodatkowe zasoby informacji o zmienno$ci
analizowanych wielko$ci, wychodzace poza tradycyjny opis klasycznej regresji,
uzyskano na podstawie badania kwantyli. Estymacja kwantylowa w modelu prze-
strzennym uwydatnia zaleznos$ci przestrzenne dla réznych fragmentow rozwazanych
rozktadow.

Mgr Edyta baszkiewicz (Uniwersytet Lodzki), Wielopoziomowy model
zroznicowania wzrostu regionalnego. Modele wielopoziomowe znajduja liczne
zastosowania m.in. w analizach edukacyjnych, transportowych, ekologicznych czy
epidemiologicznych. Istota ich budowy jest identyfikacja efektow statych i losowych
dla poszczegodlnych poziomdéw agregacji danych. Na gruncie przestrzennych analiz
wzrostu regionalnego, modele tej klasy nie sg rozpowszechnione, mimo iz szereg
badan potwierdza przestrzenne grupowanie procesoOw wzrostu regionalnego. W pre-
zentowanym referacie, Autorka podjeta probe zastosowania modeli wielopoziomo-
wych w analizie zroznicowania wzrostu regionalnego.

SESJA PLAKATOWA

Mgr Witold Olszewski, mgr Dawid Budny (Uniwersytet .odzki), Gospo-
darka odpadami niebezpiecznymi na terenie wojewodztwa todzkiego

Dr Danuta Guzal-Dec, dr inz. Magdalena Zwolinska-Ligaj (Pan-
stwowa Szkota Wyzsza im. Papieza Jana Pawtla II w Biatej Podlaskiej), Ocena
procesow rozwoju obszarow wiejskich regionu lubelskiego z wykorzystaniem miar
podobienstwa

Mgr Danuta Rozpedowska-Matraszek (Uniwersytet £.odzki), Analiza wie-
lowymiarowych danych przestrzenno-czasowych na przykladzie zatrudnienia w opiece
zdrowotnej w Polsce wedtug wojewodztw

Mgr Anna Ojrzynska, mgr Sebastian Twardg (Uniwersytet Ekonomiczny
w Katowicach), Dynamika zmian zaleznosci przestrzennej systemu cywilnego krwio-
dawstwa w Polsce

Mgr Anna Sulima (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Analiza taksono-
miczna zroznicowania poziomu rozwoju spoteczno-gospodarczego gmin w wojewodz-
twie matopolskim w latach 2002—2010

Mgr Piotr Strozek (Uniwersytet £odzki), Analiza porownawcza gospodarek
opartych na wiedzy w panstwach Unii Europejskiej z wykorzystaniem metodologii
KAM
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Anita Mackowiak (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Wybory do Sejmu
i Senatu 2011. Analiza danych w ujeciu przestrzennym.

Mgr Joanna Gorna, mgr Karolina Gorna (Uniwersytet Mikolaja Koper-
nika w Toruniu), Przestrzenne i przestrzenno-czasowe tendencje i zaleznosci PKB
w wybranych krajach Unii Europejskiej po 2004 roku

Dr Ewa K. Dlubakowska-Puzio (Politechnika Koszalinska), dr Michat
Karpuk (Politechnika Koszalifiska), mgr Kamil Puzio, Analiza jakosci ustug
turystycznych w regionie kotobrzeskim z wykorzystaniem modeli szeregow czasowych

Mgr Marta Radota (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu), Przestrzenne
zroznicowanie umieralnosci osob w wieku produkcyjnym w Polsce wedtug cech demo-
graficzno-spotecznych

Jadwiga Suchecka, Emilia Modranka — Uniwersytet £.odzki






