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PIOTR KEBLOWSKI

WEASCIWOSCI WYBRANYCH METOD MALOPROBKOWEGO
WNIOSKOWANIA O RZEDZIE KOINTEGRACJI!

1. WPROWADZENIE

Whioskowanie o liczbie relacji dlugookresowych (rzedzie kointegracji) w wek-
torowym modelu korekty bledem za pomoca testow opartych na rozktadach asymp-
totycznych prowadzi czgsto do btednych wnioskéw, gdy proby sg matoliczne lub
umiarkowanie liczne. Wyniki analiz Monte Carlo (zob. Toda, 1994, 1995; Haug,
1996; Gonzalo i Pitarakis, 1999) wskazuja, ze empiryczny rozmiar testu moze bardzo
znaczaco r6zni¢ si¢ od rozmiaru nominalnego. Réwniez moc testu moze by¢ niska
w kroétkiej probie, pomimo iz jest on zgodny, a rozktad asymptotyczny dla prawdziwej
hipotezy alternatywnej jest zdegenerowany. Problem ten jest tym powazniejszy, im
mniejsza jest liczba obserwacji oraz im wigkszy jest wymiar procesu stochastycznego
oraz stopien opo6znien procesu VAR. Ponadto, gdy parametry procesu I(1) generu-
jacego szereg implikuja, iz jest on bliski procesowi I(0) Iub I(2), matoprobkowe
wlasciwosci testow sg niesatysfakcjonujace. Na przyktad, w przypadku testu rzedu
kointegracji w wektorowym modelu korekty btedem opartego na regule ilorazu wia-
rygodnos$ci (LR) rozmiar testu dazy do jednosci, gdy proces generujacy szereg jest
prawie zintegrowany w stopniu drugim (por. Johansen, 2002).

W artykule porownane sa wlasnosci testow LR rzedu kointegracji z dostosowa-
niami matoprébkowymi. Wtlasnosci testow analizowane sa za pomocg modelu VEC
dla réznych: szybko$ci dostosowan mechanizmu(éw) korekty btedem oraz sily efek-
tow krotkookresowych. Wpltyw korelacji sktadnikéw losowych komponentu stacjo-
narnego 1 niestacjonarnego badany jest za pomocg formy kanonicznej modelu VEC.
Zgodnie z propozycja Berana (1988), wsrdd testow maloprobkowych rozwazony jest
tez test bootstrapowy z poprawka Bartletta w roli surogatu podwojnego bootstrapu.

Zasadnicze wnioski prezentowanego badania sg nastgpujace. Po pierwsze, test
LR rzedu kointegracji z poprawka Bartletta zwykle najskuteczniej redukuje znie-

I Artykut przedstawia wybrane wyniki z rozprawy doktorskiej autora pt. ,,Matoprobkowe
wnioskowanie o rzedzie kointegracji”, obronionej w 2009 roku na Wydziale Ekonomiczno-
Socjologicznym Uniwersytetu Lodzkiego. Praca naukowa finansowana ze srodkéw MNiSW
jako projekt badawczy nr N111 019 31/2139 pt.: ,,Maloprobkowe wnioskowanie o rzedzie
kointegracji”. Autor pragnie podzickowac¢ Recenzentom za wniesione uwagi.
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ksztatcenie rozmiaru testu, test bootstrapowy oraz test bootstrapowy z poprawka
Bartletta cechuja si¢ zwykle nieznacznie wickszym znieksztatlceniem rozmiaru testu,
za wyjatkiem sytuacji, gdy proces generujacy dane jest bliski procesowi I(2), z kolei
standardowy test asymptotyczny oraz testy z prostymi poprawkami na liczbe stopni
swobody posiadaja czgsto bardzo duze znieksztalcenie rozmiaru testu, co znaczaco
ogranicza ich przydatno$¢ do wnioskowania o rzgdzie kointegracji. Po drugie, test LR
rzgdu kointegracji z poprawka Bartletta posiada zwykle nieznacznie wigksza moc, niz
test bez poprawki. Po trzecie, wiarygodne wnioskowanie o liczbie relacji dtugookre-
sowych bez informacji a priori mozliwe jest zwykle jedynie dopiero w umiarkowanie
licznych préobach, zawierajacych przynajmniej ok. 100 obserwacji, cho¢ w przypadku
gdy sita mechanizmu korekty bledem jest niska, wowczas identyfikacja zwigzku dtu-
gookresowego moze wymagac liczniejszej proby.

Cze$¢ druga artykulu omawia rézne poprawki nakladane na statystyke testu LR
rzedu kointegracji, w tym poprawke Bartletta (zob. Johansen, 2002, 2005; omo-
wienie w: Ke¢btowski 2006a/b, 2009). Czes$¢ trzecia przedstawia znane wlasnos$ci
testow z poprawkami i testu bootstrapowego oraz omawia mozliwos¢ zastosowania
testu bootstrapowego z poprawkg Bartletta do weryfikacji rzedu kointegracji. Cz¢$¢
czwarta przedstawia strukture procesé6w generujacych dane, przyjete zatozenia i war-
tosci parametrow oraz wyniki symulacji Monte Carlo. Czg$¢ pigta zawiera podsu-
mowanie.

2. METODY WNIOSKOWANIA MALOPROBKOWEGO

Metody zmniejszajace odchylenie empirycznego rozmiaru testu w stosunku do
rozmiaru nominalnego podzieli¢ mozna na dwie grupy. Celem metod z pierwszej
grupy jest oszacowanie dokladnej warto$ci krytycznej dla danej dtugo$ci proby i (nie-
znanych) parametrow DGP. Z kolei, celem metod z drugiej grupy jest wyznaczenie
poprawki naktadanej na statystyke, tak aby rozktad statystyki z poprawka byt toz-
samy lub zblizony w krotkiej probie do rozktadu asymptotycznego.

Aproksymanta doktadnej wartosci krytycznej wyznaczana jest: (i) poprzez rozwi-
nigcie asymptotyczne wyzszego rzgdu, zwykle rozwini¢cie Edgewortha (1905), (ii)
za pomocg metody Monte Carlo oraz opartej na niej metody powierzchni odpowiedzi
(zob. np. Hendry, 1984), (iii) za pomocg reprobkowania, w tym metody bootstrap
(zob. Efron, 1979).

Wyznaczenie poprawki naktadanej na statystyke tak, aby rozklad statystyki
z poprawka byt zblizony w krotkiej probie do rozktadu asymptotycznego przeprowa-
dzone jest albo za pomoca analiz Monte Carlo matoprobkowych wilasciwosci testu,
albo poprzez rozwini¢cia asymptotyczne, ktore dowodza, iz rzad wielkoSci reszty
alternatywnej aproksymacji jest nizszy niz w przypadku rozktadu asymptotycznego
rzedu pierwszego. Bezposrednim zastosowaniem drugiego z wyzej wymienionych
podejs¢ jest rozwigzanie zaproponowane przez Bartletta (1937, 1954).
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Idea poprawki Bartletta jest do$¢ intuicyjna i sprowadza si¢ do zblizenia wartosci
oczekiwanej statystyki w krotkiej probie do asymptotycznej wartosci oczekiwanej,
z zatozeniem, ze pozostate momenty rozkladu sa rowniez lepiej aproksymowane.
Zalézmy, ze warto$¢ oczekiwana statystyki ilorazu wiarygodnosci dazy do warto$ci
asymptotycznej z bledem O (T*!):

E(LR)=E(lim (LR)}+O(T""). (1)

T—o

co w szczegblnosci zachodzi, gdy spelnione sg warunki regularnosci zdefiniowane
przez Wilksa (1938), a aproksymacje rzedu pierwszego stanowi rozktad y2. Wowczas
mozliwo$¢ wyprowadzenia poprawki Bartletta zalezy od istnienia nastgpujacego roz-
winigcia asymptotycznego:

E(LR):E(;E(LR))-(H?JrO(T2))) @)

gdzie stala b moze by¢ oszacowana w sposdb zgodny gdy prawdziwa jest hipoteza
zerowa, oraz od zbieznosci LR / E (LR) do lim (LR) / Eéim (LR)| wraz ze wzrostem
dtugosci proby. Stad tez poprawke Bartletta mozna wyprowadzi¢ z przyblizonej row-

nosci:
E{lim (LR
lim (LR)~ LR-(T_’w—()), 3)
T E(LR)

a statystyka z poprawka Bartletta dana jest jako:
LR* = LR/ (1+677). (4a)

Alternatywnie, statystyka z poprawka typu Bartletta okreslona moze by¢ jako
(por. Cribari-Neto i Cordeiro, 1996):

LR*™' =LR (1 —bT ) (4b)
czy tez:

LR* = LR -exp(—l;"T_l). (4c)
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Statystyki LRBC, LRBC! j LRBC? s asymptotycznie ekwiwalentne, gdy sktadniki o (T°1)
nie sa rozwazane. Nalezy zauwazy¢, iz sposrdod statystyk (4a) — (4c), jedynie staty-
styka (4c) zapewnia, iz statystyka z poprawka Bartletta jest nieujemna.

W przypadku gdy spetnione sg warunki regularnosci okreslone przez Wilksa
(1938), btad aproksymacji kwantyli rozkladu matoprobkowego za pomoca kwan-
tyli rozktadu y? jest O (T-?) (zob. Barndorf-Nielsen i Hall, 1988; Lawley, 1956).
Z kolei w przypadku szeregéw generowanych przez procesy niestacjonarne, w tym
zintegrowane, sktadniki O (T*!) nie sg réwne zero w rozwinigciach asymptotycz-
nych momentéw testu ilorazu wiarygodnosci. Jednakze parametry zwigzane ze
sktadnikiem o rzedzie wielko$ci 7' rozwinie¢ asymptotycznych poszczegdlnych
momentow statystyki z poprawka Bartletta sa znaczaco mniejsze, niz odpowiednie
parametry dla statystyki bez tej poprawki (zob. Nielsen, 1997; Jensen i Wood, 1997;
Bravo, 1999).

Wyniki eksperymentow Monte Carlo dotyczacych matoprébkowych wiasciwosci
testow moga by¢ wykorzystane do konstrukcji poprawek statystyk tak, iz rozmiar
empiryczny testu z poprawka jest blizszy rozmiarowi nominalnemu w krotkiej
prébie, niz rozmiar testu bez poprawki. Otrzymane w ten sposdb poprawki zmniej-
szaja najczesciej znieksztalcenie rozmiaru wynikajace z dlugosci efektywnej proby
lub wymiaru procesu stochastycznego, jednakze nie uwzgledniaja zaleznosci roz-
ktadu matoprébkowego statystyki wzgledem parametrow procesu generujgcego
szereg.

Na podstawie wynikdéw eksperymentow Monte Carlo, Reinsel i Ahn (1989, 1992)
oraz Reimers (1992) zaproponowali poprawke statystyki LR dla testu rzedu kointegra-
cji postaci: 1 — KPT!, a statystyka z poprawka okre$lona jest jako:

LR™ = LR(T - KP)/T = LR(1-KPT ™). )

Propozycja Reinsela i Ahna nawigzuje do wzoru (4b), jednak nie stanowi poprawki
Bartletta, bowiem sktadniki O (T*!") rozwinigcia asymptotycznego warto$ci oczekiwa-
nej statystyki LR zaleza od parametrow procesu generujacego szereg (por. Johansen,
2002, 2005).

Powierzchnie odpowiedzi oszacowane przez Cheunga i Laia (1993) moga
by¢ zastosowane do wyznaczenia przyblizenia odpowiedniego kwantyla rozktadu
matoprobkowego albo ekwiwalentnie do obliczenia poprawki statystyki LR, okreslo-
nej jako:

LR = LR(B,+ B, (T/(T - KP))). (6)

Nalezy przy tym zauwazy¢, iz powierzchnie odpowiedzi oszacowane przez Che-
unga i Laia sg szczegdlne, poniewaz jedyng zmienng objasniajaca jest odwrotnos$c
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poprawki Reinsela i Ahna. Mimo to, hipoteza S, + ;=1 nie jest odrzucana przez test
(zob. Cheung i Lai, 1993).

Z kolei, Hansen i Rahbek (2002) rozwazajg konstrukcj¢ poprawki statystyki LR
jako stosunek ilorazu wiarygodnos$ci dla maksiméw dostosowanej skoncentrowane;j
funkcji wiarygodnosci, zaproponowanej przez Coxa i Reid (1987), do klasycznego
ilorazu wiarygodnosci dla maksiméw skoncentrowanej funkcji wiarygodnos$ci. Staty-
styka z tak uzyskang poprawka zdefiniowana jest nastepujgco:

LR™ =LR(T (K -1)P)/T =LR(1-(K-1)PT""). (7)

Poprawka Hansena i Rahbeka sprowadza si¢ zatem do matopréobkowego wnio-
skowania o rzedzie kointegracji na podstawie skoncentrowanej funkcji wiarygodnosci
z poprawkami Coxa i Reid, ktéra uwzglednia dwa pierwsze sktadniki rozwinigcia
asymptotycznego, gdy spelnione sa warunki regularnosci, co implikuje poprawe
maloprobkowych wlasciwosci testu ilorazu wiarygodnosci.

3. WLASCIWOSCI METOD WNIOSKOWANIA MALOPROBKOWEGO

Wyniki badan dotyczacych wiasciwosci metod matoprobkowego wnioskowania
o rzedzie kointegracji ograniczaja si¢ zwykle do eksperymentow Monte Carlo dla
zaproponowanych przez autoréw rozwiazan dla statystyki LR. Brak wyczerpujacych
badan wtasciwosci metod matoprobkowego wnioskowania o rzedzie kointegracji
wynika nie tylko z faktu, iz statystyka ilorazu wiarygodno$ci ma czesto najlepsze
wlasciwosci w krotkich probach (zob. np. Ahlgren i Juselius, 2012), lecz rowniez
dlatego, iz zastosowanie niektorych metod maloprobkowego wnioskowania jest
utrudnione lub niemozliwe dla innych statystyk. Na przyktad, stosunkowo czgsto
rozwazana poprawka Bartletta moze by¢ zastosowana wytacznie do statystyki ilo-
razu wiarygodnos$ci, bowiem dla statystyki mnoznika Lagrange’a i Walda klasyczna
poprawka Bartletta wynikajaca ze wzoru (2) nie istnieje, cho¢ mozliwe jest zwykle
wyprowadzenie poprawki typu Bartletta, ktéra zalezy rowniez od wyjsciowej staty-
styki (por. Cribari-Neto i Cordeiro, 1996).

Wyniki eksperymentow Monte Carlo van Giersbergena (1996) sugeruja, iz
matoprobkowe wilasciwosci testu bootstrapowego dla statystyki LR sa podobne do
wlasciwosci testu ilorazu wiarygodno$ci z poprawka Ahna i Reinsela. Z kolei wyniki
badan przeprowadzonych przez Harrisa i Judge’a (1998), Omtzigta i Fachina (2006),
Swensena (2006), Cavaliere i in. (2012) oraz Ahlgrena i Antella (2013) dotyczacych
matoprobkowych wiasciwosci standardowego testu bootstrapowego dla statystyki
LR oraz wlasciwosci testu asymptotycznego wskazuja, iz rozmiar empiryczny testu
bootstrapowego jest czgsto blizszy rozmiarowi nominalnemu, w poréwnaniu do roz-
miaru empirycznego testu asymptotycznego, cho¢ wniosek ten nie dotyczy calego
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rozwazanego obszaru w przestrzeni parametrycznej. Wlasnosci bootstrapowego testu
LR dla modelu VAR z warunkowa heteroskedastycznos$cia rozwazajg Cavaliere i in.
(2010a/b), z kolei Swensen (2011) oraz Trenkler (2009) analizuja bootstrapowy test
LR w przypadku wystepowania odpowiednio: zmiennych stacjonarnych i trendu deter-
ministycznego w procesie generujacym dane.

Zastosowanie jedno- lub wielokrotnego wstepnego uosiowiania statystyki LR
moze potencjalnie prowadzi¢ do poprawy wilasciwosci testu. Jednak metoda ta
nie znajduje zastosowania w modelowaniu systemow zintegrowanych o wymiarze
wigkszym niz 2-3 zmienne, ze wzgledu na jej znaczng intensywno$¢ numeryczng.
Wyniki eksperymentéw Monte Carlo przeprowadzonych przez Ahlgrena i Antella
(2008) wskazuja, iz rozmiary empiryczne: standardowego testu bootstrapowego oraz
szybkiego podwojnego testu bootstrapowego s podobne, a przy tym zwykle znacznie
blizsze rozmiarowi nominalnemu, w porownaniu do rozmiaru empirycznego testu
asymptotycznego. Nalezy jednak zauwazy¢, iz szybki podwdjny test bootstrapowy
nie jest w tym przypadku ekwiwalentny wzgledem standardowego podwojnego testu
bootstrapowego.

Matoprobkowe wlasciwosci testu LR z poprawkami: Reinsela i Ahna, Cheunga
i Laia, Hansena i Rahbeka, sg stosunkowo mato znane, a stwierdzenie, iz rozktad
statystyki z poprawka jest przesuni¢ty w lewo, podczas gdy matoprobkowy rozktad
statystyki LR jest przesuniety w prawo wzgledem warto$ci asymptotycznej, jest
niewystarczajgce. Zauwazy¢ nalezy jednak, iz wyniki eksperymentow Monte Carlo
dla testu LR, LRHR i LRBC! 7 symulowang korekta Bartletta, przeprowadzone przez
Hansena i Rahbeka (2002) dla modelu VAR z jedna zmienng wskazuja, iz znieksztat-
cenie rozmiaru testu LRUR jest czesto mniejsze, niz znieksztalcenie testu LR, choé¢
jednoczes$nie wieksze niz znieksztatcenie testu LR/ z symulowang korektg Bartletta.
Ponadto, poprawka Reinsela i Ahna stanowi w szczeg6élnych przypadkach drugi czyn-
nik poprawki Bartletta.

Wyniki symulacji przeprowadzonych przez Johansena (2002) wskazuja, iz
poprawka Bartletta do$¢ skutecznie zmniejsza znieksztatcenie rozmiaru testu LR dla
wybranych obszaréw w przestrzeni parametrycznej. Jednak gdy parametry procesu
wskazuja, iz jest on bliski procesowi z nizszym lub wyzszym stopniem integracji,
woOwczas empiryczny rozmiar testu LR z poprawka Bartletta jest istotnie mniej-
szy od rozmiaru nominalnego i maleje prawie do zera wraz ze zblizaniem si¢ do
obszaru w przestrzeni parametrycznej dla nizszego albo wyzszego stopnia integracji.
Nalezy zauwazy¢, iz rozmiar empiryczny testu LR bez poprawki zbliza si¢ w takich
przypadkach odpowiednio do zera i jednos$ci. Wyniki eksperymentow Monte Carlo
przeprowadzonych przez Kebtowskiego (2006a/b, 2009) wskazuja, iz relatywne praw-
dopodobienstwo nieodrzucenia fatszywej hipotezy zerowej dla testu LR z poprawka
Bartletta jest stosunkowo duze dla krotkich prob.

Poprawa matoprobkowych wtasciwosci testu LR z poprawkg Bartletta moze
zosta¢ potencjalnie osiggnigta poprzez zastosowanie metody bootstrap dla tej staty-
styki. Beran (1988) wskazuje bowiem, iz gdy spetnione s3 warunki regularnosci zde-
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finiowane przez Wilksa (1938), rzad wielkoS$ci reszty rozwinigcia asymptotycznego
dystrybuanty rozktadu dla testu bootstrapowego opartego na statystyce z poprawka
Bartletta jest mniejszy, niz dla testu bootstrapowego bez poprawki, a jednocze$nie
taki sam, jak dla podwodjnego testu bootstrapowego. W rozwazanym przypadku, dla
ktorego warunki regularnos$ci nie sg spelnione, nie mozna oczekiwac takiej poprawy
wlasciwosci testu, jednakze pewna poprawa moze zostaé potencjalnie osiagnigta,
analogicznie jak w przypadku poprawki Bartletta dla statystyki LR.

4. WYNIKI SYMULACJI MONTE CARLO

Zatozono, iz poréwnanie efektywnos$ci metod matoprobkowego wnioskowania
o rzedzie kointegracji ze wzgledu na rozmiar i moc testu, powinno zweryfikowaé (i)
znieksztalcenie rozmiaru testu dla poszczegdlnych metod, (ii) moc testow dla roz-
nych dtugo$ci prob i obszaré6w w przestrzeni parametrycznej, (iii) wplyw korelacji
sktadnikéw losowych komponentu stacjonarnego i niestacjonarnego na rozmiar i moc
testow.

Przyjeto, iz analizowany system w wersji bazowej zawiera pie¢ zmiennych zinte-
growanych w stopniu pierwszym, w tym cztery wspolne trendy stochastyczne. Ana-
lizie poddany zatem zostat system zmiennych skointegrowanych o umiarkowanym
wymiarze, tak aby wnioski badania mogly by¢ tatwo wykorzystane w zastosowa-
niach empirycznych, zamiast czgsto stosowanego systemu dwuwymiarowego, ktory
umozliwia jedynie wskazanie metod o relatywnie niesatysfakcjonujacych wlasciwo-
sciach. Zalozono ponadto, iz warto$¢ poczatkowa zmiennych moze by¢ niezerowa
i nie wystepuje trend liniowy w poziomie zmiennych, zatem jedynym sktadnikiem
deterministycznym jest stata ograniczona do przestrzeni kointegrujacej wektorowego
modelu korekty bledem (VEC), postaci:

Ay, = (yt—lB + (P) A+ Ay, ' +g, ®)

gdziey,=1[yi, Yu -- Ypl A 1B sg macierzami parametrow o wymiarach P X R
i pelnego rzedu, I'y jest macierza parametréw o wymiarach P X P, ¢ jest P-elemen-
towym wektorem parametrow, a R oznacza rzad kointegracji, czyli liczbg zwigzkoéw
dtugookresowych. Nalezy oczekiwa¢d, iz wlasciwosci testow ulegna pogorszeniu
wraz z rozszerzaniem czg¢sci deterministycznej, np. o trend liniowy w poziomie
zmienne;j.

Poréwnanie rozmiaru empirycznego i mocy przeprowadzono dla siedmiu testow:
(i) standardowego testu ilorazu wiarygodno$ci — LR, (ii) testu LR z poprawka Bartletta
— LRBC, (iii) testu LR z poprawka Reinsela i Ahna — LR®4, (iv) testu LR z poprawka
Cheunga i Laia — LRCL, (v) testu LR z poprawkg Hansena i Rahbeka — LRFR, (vi)
bootstrapowego testu LR — LRE, (vii) bootstrapowego testu LR z poprawka Bartletta
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— LRBCB, W kazdym eksperymencie wyznaczano 10 tys. replikacji. Dla przyjetego
rozmiaru nominalnego testu 5%, odchylenie standardowe rozmiaru wynosi wowczas
0,0022. Zatem ewentualne wyniki spoza przedziatu [0,46; 0,054] wskazuja, iz rozmiar
empiryczny rozwazanego testu jest istotnie r6zny od rozmiaru nominalnego.

Test bootstrapowy rzgdu kointegracji przeprowadzano za pomocg algorytmu
zaproponowanego przez Swensena (2006, algorytm nr 1), przy czym macierze para-
metrow I'; 1 @ szacowano za pomoca regresji zredukowanego rzedu, analogicznie jak
w: Cavaliere i in. (2012). Podobnie jak w eksperymencie Monte Carlo, warto$ci star-
towe pochodza z rozktadu normalnego standaryzowanego, a pierwsze sto obserwacji
jest odrzucanych. Rozwigzanie alternatywne, polegajace na wykorzystaniu ostatnich
warto$ci szeregu z petli eksperymentu Monte Carlo w roli warto$ci startowych pro-
wadzi do analogicznych wynikow. Wyznaczano 1 tys. replikacji bootstrapowych, tak
aby zminimalizowa¢ spadek mocy testu bootstrapowego.

Eksperymenty zakodowane zostaly w jezyku programowania RATS; kod zré-
dlowy zawarty jest w: Keblowski (2009). Czas trwania pojedynczego eksperymentu
Monte Carlo (tj. tacznie dla 1,0e* - 1,0e3 = 1,0¢’ replikacji) na komputerze klasy Intel
Core2 1,83GHz dla T= 50 oraz T= 100 wyniost odpowiednio okoto 20 i 36 godzin.

Poréwnanie znieksztatcenia rozmiaru matoprobkowych testow rzedu kointegracji
przeprowadzono za pomoca procesu (8), gdzie wartosci startowe pochodza z rozktadu
normalnego standaryzowanego, a pierwsze sto obserwacji jest odrzucanych. Parame-
try procesu generujacego dane (DGP) w wersji bazowej (P =5, R = 1) okreslono jako:
B=[1 0 -1 0 0], A=[a 0 0 0 O], ¢=[1], I'; =&l oraz & ~N,(0; Q)
i Q=EIl. Rozwazano dtugosci prob rowne 7'= 50 oraz 7= 100. Wyniki przedsta-
wiono w tabelach 1. 1 2. ze wzgledu na szybko§¢ mechanizmu korekty bledem (para-
metr a, wyniki w wierszach) oraz sitg efektow krotkookresowych (parametr &, wyniki
w kolumnach).

Tabela 1.
Rozmiar empiryczny (w %) testow matoprobkowych, P=5, R=1, T= 150, DGP (8)
a\¢ 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9
LR 7,4 9,9 16,4 32,8 66,0 98,9
LR5C 0,5 0,6 0,8 1,0 1,2 2,9
LRRA 0,2 0,5 1,1 3,7 17,0 81,2
-0,1 LRCL 0,3 0,5 1,4 4,8 20,7 84,5
LRHR 1,9 2,5 5,2 14,2 41,8 94,9
LR? 0,2 0,2 0,5 0,5 1,2 8,6
LRBCB 0,2 0,3 0,6 0,7 1,0 12
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Tabela 1.
LR 9,4 11,9 19,4 36,0 69,8 98,4
LREC 0,9 0,9 1,2 1,4 2,5 2,6
LRR4 0,4 0,6 1,4 4,5 20,3 79,2
-0,2 LRCL 0,6 0,8 1,8 5,8 24,5 83,1
LRHR 2,4 3,6 7,0 15,9 45,7 93,9
LR? 0,4 0,4 0,5 0,7 1,8 10,0
LRBCB 0,4 0,5 0,7 1,0 1,9 1,7
LR 13,2 15,6 24,4 40,6 70,6 97,0
LRBC 1,8 1,9 2,5 3,4 4,2 1,8
LRRA 0,8 1,0 2,5 6,7 23,6 71,3
-0,4 LRCL 1,2 1,4 33 8,5 27,6 75,9
LRIR 42 53 9,6 20,4 48,4 89,4
LRE 0,6 0,7 1,0 1,5 3,6 9,5
LR5CB 0,9 0,9 1.4 2,1 3,8 1,8
LR 15,0 17,8 25,5 41,7 68,4 96,0
LR5BC 2.4 2,7 33 4,6 4,9 1,5
LRRA 0,9 1,2 2.9 7.9 23,1 67,0
-0,6 LRCL 1,3 1,7 3,7 9,9 27,2 71,8
LRHR 4,7 6,3 10,5 22,2 47,5 87,4
LRE 0,8 0,9 1,3 2,2 4,0 9,2
LRBCE 1,0 1,3 1,8 3,0 4.4 1,7
LR 15,5 19,5 27,3 42,6 69,0 95,8
LREC 2,8 3,5 4,5 5,0 5,0 1,0
LRRA 0,9 1.4 33 7.9 233 66,0
-0,8 LRCL 1,3 1,8 43 9,7 27,1 70,3
LRHR 5,0 7,1 11,6 22,2 47,2 86,8
LR? 1,0 1,1 1,8 2,7 4,6 9,3
LR5CB 1,2 1,4 2,3 3,4 5,1 1,6
LR 16,3 18,5 28,3 42,4 67,8 95,3
LRBC 35 3,6 4,6 53 43 1,0
LR*A 1,2 1.4 32 8,0 22,5 64,0
0,9  LRCL 1,6 2,0 42 10,1 26,6 68,8
LRHR 6,0 6,8 12,1 22,9 46,0 85,4
LRB 1,2 1,2 1,9 2.5 4.4 8,5
LR5CB 1,5 1,6 2,4 3,6 4,7 1,6




172 Piotr Keblowski
Tabela 2.
Rozmiar empiryczny (w %) testow matoprobkowych, P=5, R=1, T= 100, DGP (8)

a\¢ 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9

LR 4,1 5,1 8,1 13,9 31,6 84,4

LRBC 0,9 1,0 1,3 1,6 2,9 3,6

LR™ 1,0 1,1 2,1 3,7 13,6 66,1

-0,1 LRCL 1,2 1,3 2,4 4,4 15,0 68,1
LRHR 2,2 2,5 4.4 7.8 21,9 76,4

LRB 0,6 0,4 0,6 0,9 1,6 6,7

LRBCE 0,6 0,5 0,6 1,1 2,0 44

LR 7,1 8,1 11,8 17,8 33,2 80,0

LRBC 1,9 2,1 2,7 3,6 5,1 2,5

LRRA 1,9 22 3,6 6,4 15,9 59,2

02  LRCL 2,1 2,5 4,0 7,1 17,4 61,6
LRIR 38 4,5 6,9 11,0 239 70,8

LR? 0,8 0,8 1,2 1,5 2,8 6,3

LRBCE 0,9 1,0 1,5 1,8 3,3 42

LR 9,6 11,3 14,2 19,3 33,0 79,0

LRBC 3,7 42 5.1 55 5,6 1,9

LRRA 2,8 3,5 5,0 7,7 16,0 57,7

-0,4 LRCL 32 3,9 5,7 8,4 17,3 60,0
LRHR 5,5 6,6 9,0 12,3 24,1 69,2

LRB 1,3 1,5 1,7 2,3 2.8 6,1

LRBCB 1,4 1,6 1,9 2,5 33 4,1

LR 11,7 11,4 14,1 19,7 33,0 78,0

LR5C 5,5 5,1 5,4 5,8 5,1 1,7

LRR4 3,9 3,9 5,0 7.9 16,1 56,9

-0,6 LRCL 44 43 5,7 8,8 17,5 59,0
LRHR 7,0 7,0 9,1 13,2 23,9 67,9

LRB 2,0 2,0 2,0 2,3 2,8 6,3

LRECB 2,2 2,1 2,1 2,5 3,2 42

s

t)

)

s
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Tabela 2.
LR 10,6 11,1 14,6 19,4 32,7 78,0
LRBC 52 5.1 6,2 5,9 5,2 1,5
LRRA 3,4 3,6 5,5 7,6 15,6 56,5
-0,8 LR 3,9 4,0 6,2 8,5 17,0 58,8
LRHR 6,6 6,6 9,3 12,7 23,5 68,7
LRB 1,9 1,6 2,1 23 2,8 6,3
LRBCB 2,0 1,8 22 2.5 32 4,0
LR 10,8 12,1 13,7 19,7 32,3 78,2
LRBC 5,5 6,0 5,4 5,8 53 1,6
LRRA 3,5 42 47 75 15,5 56,7
-0,9 LRCL 4,0 47 5,4 8,4 16,7 59,0
LRHR 6,5 7.5 8.4 12,6 233 68,7
LRB 1,9 1.9 1,9 2,6 3,4 6,3
LRBCB 2,0 2,0 2,0 2,8 3,7 4,2

Uzyskane wyniki pozwalajg rozr6zni¢ dwie grupy matoprobkowych testow rzedu
kointegracji. Do pierwszej z nich zaliczy¢ nalezy testy oparte na statystykach: LR,
LRRA LRCL i LRFR Wspolng cechg jest to, iz rozmiar tych testow dazy do jednosci,
wraz ze wzrostem & do jednosci, gdzie proces generujacy szereg staje si¢ zintegro-
wany w stopniu drugim. Po drugie, testy z tej grupy sg stosunkowo mato wrazliwe
na szybko$¢ mechanizmu korekty btedem, co wynika z faktu, iz zmiana parametru
o powoduje jedynie zmiang czgsci rzeczywistej pierwiastka charakterystycznego As,
podczas gdy jego modul pozostaje bez zmian. Z kolei, rozmiar empiryczny pozosta-
lych testow zalezy zaréwno od sity efektow krotkookresowych, jak i od szybkosci
mechanizmu korekty bledem, bowiem statystyki tych testow zaleza od parametréw
procesu generujacego szereg. Wraz ze wzrostem & do jednosci, rozmiar empiryczny
testu LRBC jest nadmiernie skorygowany. Podobny wniosek dotyczy testu LRECE dla
krotkiej proby.

Nalezy zauwazyc¢, iz znieksztatcenie kazdego z rozwazanych testow jest znaczne
dla krotkich prob, liczacych mniej niz 100 obserwacji, gdy wartosci parametru korekty
btedem sg niskie (a >-0,2), szczegbdlnie gdy efekty krotkookresowe sg relatywnie
stabe. Z kolei dla pozostatych obszar6w w rozwazanej przestrzeni parametryczne;j,
zwykle najlepsze wlasciwosci posiada test LREC. Jedynie gdy proces generujacy sze-
reg jest bliski procesowi zintegrowanemu w stopniu drugim, wowczas test LRECB
posiada najlepsze wlasciwosci. Test LRB posiada przewaznie gorsze wiasciwosci, niz
test LRBCB, Znieksztalcenie rozmiaru pozostatych testow jest najczesciej znaczne dla
krotkich prob, cho¢ dla umiarkowanych dlugosci prob liczacych okoto 100 obserwa-
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cji mozna wskaza¢ takie obszary w przestrzeni parametrycznej, dla ktorych rozmiar
empiryczny tych testow jest zblizony do nominalnego.

Wyniki przedstawione w tabelach 1. 1 2. pozwalaja stwierdzi¢, iz brak wlasciwej
kontroli rozmiaru empirycznego testu rzedu kointegracji opartego na regule ilorazu
wiarygodnos$ci moze nazbyt czg¢sto prowadzi¢ do wskazania na btedng hipoteze alter-
natywna. Sposréd metod matoprobkowego wnioskowania o rzedzie kointegracji, test
ilorazu wiarygodnos$ci z poprawka Bartletta posiada zwykle najmniejsze znieksztat-
cenie rozmiaru testu, ktore ponadto, w porownaniu do pozostatych testow, relatywnie
czgsto miesci si¢ w przedziale ufnosci. Z drugiej strony, w przypadku gdy szybkosé¢
mechanizmu korekty btedem i sita efektow krotkookresowych sg niskie (o >-0,2,
£ <0,5), wowczas wnioskowanie moze by¢ przeprowadzone w oparciu o test LRIR
1 komplementarnie na podstawie testu LR.

Nalezy zauwazy¢, iz zastosowanie metody bootstrap dla testu ilorazu wiarygodno-
$ci z poprawka Bartletta nie prowadzi do poprawy wilasciwosci testu, w przeciwien-
stwie do wynikow zastosowania poprawki Bartletta dla standardowego testu ilorazu
wiarygodno$ci. Niemniej, testy LRECE i LRE mogg by¢ stosowane komplementarnie,
szczegblnie gdy proces generujacy szereg jest bliski procesowi zintegrowanemu
w stopniu drugim.

Poréwnanie mocy przeprowadzone zostato dla analogicznego system pigciu
zmiennych stochastycznych zintegrowanych w stopniu pierwszym, w ktérym wyste-
puja trzy wspolne trendy stochastyczne dla (prawdziwej) hipotezy alternatywnej. DGP
zostat okreslony nastepujaco:

Ay = (ygcl;PB + (P) Al + (yt[fPBl 9, )AlT +AY VT g, ©)

gdzie B i A; sg macierzami parametréw o wymiarach P X (R —r) i pelnego rzedu,
¢ oznacza (R —r) -elementowy wektor parametrow.

Nalezy zauwazy¢, iz moc testow LR, LRR4 LRCL, LRUR jest identyczna, cho¢
relatywne prawdopodobienstwa odrzucenia hipotezy zerowej beda rézne, z uwagi
na réznice w rozmiarze empirycznym testow. Z kolei moc testow bootstrapowych
jest zblizona do mocy standardowego, asymptotycznego testu, gdy liczba replikacji
bootstrapowych jest wystarczajaco duza, a ewentualna rdznica mocy tych testow
wynika¢ moze wylgcznie ze sposobu wyznaczania doktadnej wartosci krytycznej (por.
Davidson i MacKinnon, 2000). Dlatego tez, porownanie mocy testow przeprowadzone
zostalo dla standardowego testu LR oraz testu LR z poprawka Bartletta.

Przyjeto, iz rzad kointegracji wynosi R = r + 1, czyli jest wigkszy o jeden w sto-
sunku do zatozonego w hipotezie zerowej, a macierze: B; A; 1 @ p, okreslone sg jako:
B,=[0 1 0 -1 0], A;=[0 a 0 0 0], @, p,= @y =[1]. Dla kazdej replikacji
eksperymentu Monte Carlo pierwsze sto obserwacji jest odrzucanych. Kwantyle roz-
ktadow matoprobkowych dla prawdziwej hipotezy zerowej generowano za pomoca
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DGP (8), ktérego parametry przyjeto analogicznie do tych w analizie rozmiaru empi-
rycznego. Jako kwantyle rozktadéw asymptotycznych przyjeto wartosci wyznaczone
przez Johansena (1996, tabela 15.2, strona 215). Zatozono rozmiar nominalny testu
rowny 5%. Nalezy zauwazy¢, iz korekta rozmiaru testu przeprowadzona zostata dla
tych samych wartosci parametrow o i &, jak te przyjete dla hipotezy alternatywne;.
Zatem szybko$¢ mechanizmu korekty btedem jest taka sama dla zidentyfikowanych
relacji kointegrujacych, jak i tych pozostajacych do zidentyfikowania. Rozwazano
dhugosci prob réwne 7'= 50 oraz 7= 100.

Tabela 3.

Moc testu (w %) dla rozmiaru réwnego 5%, P=35, r=1, R=2, T=50, DGP (9)
a\é 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9
LR 6,3 6,5 6,4 6,8 7.4 14,8
O e 5.8 6.2 6,4 6.8 8.5 16,1
LR 8,3 8,2 8,8 9,7 10,7 30,2
02 e 8.1 8,2 9,2 11,4 14,5 273
LR 12,8 13,8 15,9 18,7 28,9 67,0
04 LRBC 14,7 15,5 19,0 21,8 349 55,4
LR 19,0 21,4 24,5 34,2 55,6 88,4
06 LRBC 21,7 243 28,5 39,1 62,0 74,6
LR 26,4 28,5 359 51,6 78,2 95,7
08 LRBC 29,6 31,9 40,8 58,7 83,5 84,0
LR 29,3 32,2 41,9 60,3 85,4 97,6
09 LRBC 32,6 36,9 473 66,7 88,8 87,0

Tabela 4.

Moc testu (w %) dla rozmiaru réwnego 5%, P=5,r=1, R=2, T=100, DGP (9)
a\é 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9
LR 9,4 10,4 12,2 14,7 20,1 58,2
O e 8.9 10,2 12,2 15.4 21,8 58,6
LR 20,0 23,0 27,9 36,0 59,5 96,2
02 LRBC 20,1 23,1 29,0 38,3 62,0 94,9
LR 54,0 59,9 70,8 85,9 98,5 99,9
4 LRBC 54,9 61,3 72,1 86,8 98,8 99,8
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Tabela 4

LR 83,5 87,5 94,0 99,0 99,9 99,9
06 e 84,1 88,2 94,5 99,1 99,9 99,9
IR 95,2 97,0 99,3 99,9 99,9 99,9

08 Ree 95,5 97,3 99,4 99,9 99,9 99,9
LR 97,6 98,8 99,8 99,9 99,9 99,9
00 e 98,0 99,0 99,8 99,9 99,9 99,9

Wyniki przedstawione w tabelach 3. i 4. wskazuja, iz moc testu ilorazu wiarygod-
nosci z poprawka Bartletta jest czgsto istotnie wicksza w krotkich probach, liczacych
okoto 50 obserwacji, niz moc standardowego testu bez tej poprawki, za wyjatkiem
sytuacji gdy parametr £ jest bliski jednos$ci. Jednak zwigkszenie dlugosci proby do
umiarkowanej, liczacej okoto 100 obserwacji, implikuje zmniejszenie tej roznicy tak,
iz staje si¢ ona zwykle nieistotna statystycznie.

Zaden z rozwazanych testow nie posiada satysfakcjonujacej mocy w krotkich pro-
bach, za wyjatkiem niewielkiego obszaru w przestrzeni parametrycznej, dla ktorego
zaréwno szybko$¢ mechanizmu korekty btedem, jak i sita efektéw krotkookresowych
sg duze (o <-0,8, 1 £>0,7). Zwigkszenie dlugosci proby do umiarkowanej pozwala
wskaza¢ znaczny obszar w przestrzeni parametrycznej, dla ktérego moc obydwu
testow jest wystarczajaca. Test z poprawka Bartletta, jak i bez poprawki, jest stosun-
kowo mocny juz dla warto$ci parametru a, wynoszacych okoto —0,5, a im wyzsza jest
warto$¢ parametru &, tym mocniejszy jest test. Na przyklad, dla (a =-0,4, 1 £=0.5)
moc testow LREC i LR wynosi, odpowiednio, 87% i 86%, a zwickszenie modutu
jednego z tych parametrow powoduje szybki wzrost mocy testu.

Nalezy podkresli¢, iz w krotkich probach, liczacych okoto 50 obserwacji, wia-
rygodne wnioskowanie o liczbie nieznanych wektorow kointegrujacych za pomoca
rozwazanych testow jest zwykle niemozliwe. Z drugiej strony, w umiarkowanych
probach, liczacych okoto 100 obserwacji, wnioskowanie o rz¢dzie kointegracji dla
procesu VEC umiarkowanego wymiaru za pomocg testu LREC jest zwykle poprawne,
po pierwsze, gdy szybko$¢ mechanizmu korekty bledem jest duza, a po drugie, gdy
zaré6wno sita mechanizmow korekty bledem, jak i sita efektow krotkookresowych
sg przynajmniej umiarkowane. Znieksztatcenie rozmiaru testu jest wowczas niewiel-
kie, a moc testu jest stosunkowo bliska jednosci. Komplementarnie, wnioskowanie
mozna w takim przypadku oprze¢ na testach LRZ i LRBCB, choé¢ charakteryzuja
si¢ one zwykle wiekszym znieksztalceniem rozmiaru niz test LRBC, a ponadto sg
metodami intensywnymi numerycznie. Pozostate testy LR, LR®4, LR i LRR moga
wskazywaé w takim przypadku zawyzong liczbe relacji dlugookresowych w syste-
mie.
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W przypadku gdy szybko$¢ mechanizmu korekty bledem jest mata (o >—0,2),
wowczas wnioskowanie o rzedzie kointegracji prowadzi zwykle do btednych wskazan
testu, nawet dla préb o umiarkowanej liczbie obserwacji. W takim przypadku, testy
LRBC LR i LRBCB s3 konserwatywne, a wskazania pozostatych testow prowadza
najczesciej albo do zanizenia rzedu kointegracji, gdy sita efektow krotkookresowych
jest mata, albo do zawyzenia rzedu kointegracji, gdy sita efektow krotkookresowych
jest duza. Zatem, gdy w systemie wystepuja relacje kointegrujace, dla ktérych szyb-
ko$¢ dostosowan zmiennych do trajektorii dlugookresowych jest wolna, wowczas ich
poprawna identyfikacja wymaga szeregu czasowego o znacznej liczbie obserwacji,
pomimo zastosowania metod wnioskowania matoprobkowego.

Nalezy zauwazy¢, iz matoprobkowe wiasciwosci testow LR, LRR4, LRCL i LRHR
zaleza znacznie od parametrow procesu generujacego dane. Dlatego tez testy te nie
stanowig uniwersalnych metod wnioskowania o rze¢dzie kointegracji w malolicznych
probach, choc¢ dla okre§lonych obszaréw w przestrzeni parametrycznej moga stanowié¢
uzupehienie wnioskowania w oparciu o test LR?C lub LRECB, czy tez LR5.

Badanie wptywu korelacji sktadnikow losowych komponentu stacjonarnego
1 niestacjonarnego na rozmiar empiryczny testow przeprowadzono za pomocg formy
kanonicznej modelu VEC:

0
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Tabela 5.
Rozmiar empiryczny (w %) testow matoprobkowych, P=5, R=1, T= 150, DGP (10)
legz \(F;; W) (0,8;-0,1) (0,9; -0,1) (1,0; -0,1)

LR 6,9 5,8 5,1

LREC 0,7 0,4 0,3

of LRR4 02 0,1 0,1
g LRCL 0,4 0,2 0,2
0 LRHR 1,7 1,4 1,2
LR? 0,3 0,1 0,1

LRECB 0,3 0,1 0,1

LR 9,4 7,8 7,1

LRBC 1,1 0,6 0,5

017 LR 03 02 02

0,2

0.3 LRCL 0,7 0,4 0,2
0.4 LRHR 2,9 2,0 1.8
LR? 0,3 0,2 0,1

LRBCB 0,4 0,3 0,2

LR 243 25,0 20,9

LRBC 3,0 2,3 1,5

017 LR*A 22 23 1,4
gii LRCL 2,9 3,1 2,1
0.4 LRHR 9,5 9.9 7,5
LRB 1,5 1,4 0,8

LRBCB 1,9 1,5 0,9

Wyniki eksperymentéw Monte Carlo przedstawiono w tabelach 5. i 6., ze wzgledu
na kowariancj¢ komponentu stacjonarnego z komponentem niestacjonarnym (macierz
Q, ., wyniki w wierszach) oraz warto$ci parametrow wielomianu autoregresyjnego
komponentu stacjonarnego (macierze: ¥, i ¥,, wyniki w kolumnach), przy czym
najmniejszy modut pierwiastka charakterystycznego wielomianu autoregresyjnego,
odpowiadajacego komponentowi stacjonarnemu, dany jest odpowiednio jako: 1,56,
1,30 i1 1,13. Wyniki wskazuja, iz rozmiar empiryczny testow maleje wraz ze zbliza-
niem si¢ pierwiastka charakterystycznego do kota jednostkowego. Wniosek ten jest
spojny z wynikami zawartymi w tabelach 1. 1 2. Z kolei, wzrost korelacji sktadnikow
losowych komponentu stacjonarnego i niestacjonarnego implikuje wzrost rozmiaru
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empirycznego testow, przy czym w przypadku testow: LREC, LR i LRBCE rozmiar
empiryczny testu dazy do rozmiaru nominalnego, w przeciwienstwie do testow:
LR, LRR4 LRCL i LRHR Nalezy podkresli¢, iz znieksztalcenie rozmiaru testu LRBC
w krotkich probach jest niewielkie, gdy korelacja sktadnikow losowych komponentu
stacjonarnego i niestacjonarnego jest znaczna. Z drugiej strony, w przypadku nie-
wielkiej korelacji sktadnikow losowych tych komponentéw procesu, standardowy test
ilorazu wiarygodnosci posiada relatywnie najmniejsze znieksztalcenie rozmiaru testu
wtedy, gdy pierwiastki charakterystyczne wielomianu autoregresyjnego komponentu
stacjonarnego znajdujg si¢ blisko kota jednostkowego.

Tabela 6.
Rozmiar empiryczny (w %) testow matoprobkowych, P=5, R=1, T= 100, DGP (10)
Q.. \(¥;; V) (0,8;-0,1) (0,9; -0,1) (1,0; -0,1)
LR 52 3,7 1,7
LRBC 1,9 1,0 03
o] LRRA 12 0,8 03
8 LRCL 1,5 0,8 0,3
0 LRHR 2,7 1.8 0,7
LR? 0,6 0.4 0,1
LRBCB 0,7 0,5 0,1
LR 7,0 57 2,9
LRBC 2,4 1,4 0,6
017 LRRA 1.8 1,3 0,5
0,2
03 LRCL 2,1 1,5 0,6
0.4 LRHR 3,7 2,9 1,3
LRB 0.8 0,7 03
LRBCB 0,9 0,7 03
LR 14,4 14,7 15,4
LRBC 53 3.9 2,5
017 LRFA 52 5,1 52
(())i LRCL 5,8 5,8 5,8
0.4 LRHR 8,9 9,0 9,5
LR? 2,1 2,0 2,0
LRBCB 2.3 22 2,0
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Poréwnanie mocy przeprowadzone zostato za pomoca formy kanonicznej modelu
VECM, danej wzorem (10), dla przypadku gdy R = 1. Kwantyle rozktadow matoprob-
kowych dla # (0):R =0 generowane sg wowczas za pomoca wielowymiarowego
procesu $ciezki losowej:

v =y e (11)

gdzie y,*" #0 oraz & ~ N,(0;1), a pierwsze sto obserwacji jest odrzucanych.

Tabela 7.
Moc testu (w %), P=5,r=0,R=1, T=50, DGP (11) i (10)
Q. \ (¥ ) O8-01) (0901  (10;-0,1)
LR 5,6 4,7 4.4
[0 0 0 0]

LRAC 5.8 5,0 44
LR 8,4 6,6 5,3

[0,1 02 03 04]
LR5BC 8,6 6,7 5,3
LR 41,5 324 19,7

[0,3 04 0,5 0,6]
LRBC 36,2 28,0 17,3

Tabela 8.
Moc testu (w %), P=5,r=0, R=1, T=100, DGP (11) i (10)
Q. \(¥i5 ¥ (0,8;-0,1) (0,9; -0,1) (1,0;-0,1)
LR 14,8 8,1 4,6
[0 0 0 0]

LRBC 15,0 8,3 4,6
LR 26,4 14,2 6,6

[0,1 0,2 03 04]
LR5C 26,6 14,2 6,6
LR 97,0 87,3 54,4

[0,3 04 0,5 0,6]
LRBC 96,4 86,0 52,9

Wyniki zawarte w tabelach 7. 1 8. wskazuja, iz moc testow maleje wraz ze zbli-
zaniem si¢ najmniejszego pierwiastka charakterystycznego wielomianu autoregresyj-
nego, odpowiadajacego komponentowi stacjonarnemu, do kota jednostkowego. Z kolei
wzrost korelacji sktadnikow losowych komponentu stacjonarnego i niestacjonarnego
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powoduje, iz moc testOw znaczgco rosnie, przy czym test ilorazu wiarygodnosci
z poprawka Bartletta cechuje si¢ w malolicznych probach nieznacznie nizsza moca
dla wysokiej korelacji sktadnikow losowych komponentow, niz pozostale testy.

Przeprowadzono réwniez analize mocy testow dla bliskich hipotez alternatywnych
przyjmujac nastgpujacy proces generowania danych:

Ay " = (v B o) AT+ (v B, +, ) AT +AYT, +e, (12)

gdzie J > 0, a pozostate parametry pozostajg bez zmian. Dla é = 1 proces (12) zawiera
sktadniki korekty btedem, ktére sg prawie zintegrowane w sensie Phillipsa (1988).
Z kolei dla 6 =0 proces (12) upraszcza si¢ do (9). Przyjeto nastepujace wartosci
dla parametrow DGP: P=5, R=2,r=1, a=-0,8, £=0,5. Wyniki eksperymentow
Monte Carlo dla 7= 50 przedstawiono na rysunku 1.

0,6
—=— LR
0,5 _ A LREC

0,4 ~

0,3

0,2 A

0,1 -

& & &
H -+ = = = 8

0,0 \

\ \ \ \ \ \ \ \ \ \
0,0 o1 02 03 04 05 06 07 08 09 1,0
o

Rysunek 1.
Moc testu dla rozmiaru réwnego 5%, P=5,r=1,R=2, a=-0,8, £=0,5, T=50, DGP (12)

Wyniki dla kolejnych wartosci parametru ¢ wskazuja, po pierwsze, jaka jest moc
testow dla bliskiej hipotezy alternatywnej w matolicznych probach, a po drugie, jak
zmienia si¢ moc testow wraz ze zblizaniem si¢ hipotezy alternatywnej do zerowej,
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gdy J — oo. Warto$ci mocy testow dla 0 = 1 przedstawione na rysunku 1. wskazuja,
iz moc analizowanych testow dla bliskiej hipotezy alternatywne;j jest zblizona do roz-
miaru nominalnego testu w krotkich probach. Ponadto, spadek mocy spowodowany
zblizaniem hipotezy alternatywnej do zerowej jest stosunkowo szybki, bowiem dla
0 =0,3 moc testu jest bliska rozmiarowi testu.

Nalezy zatem zauwazy¢, iz gdy sita mechanizméw korekty btedem jest bardzo
mata i proba jest maloliczna, wowczas identyfikacja wtasciwej liczby relacji kointe-
grujacych w systemie za pomoca statystyk opartych na regule ilorazu wiarygodnosci
jest zasadniczo niemozliwa, poniewaz moc testu jest zblizona do rozmiaru testu.
W szczego6lnosci, test ilorazu wiarygodnosci z poprawka Bartletta wskazywac bedzie
zwykle rzad kointegracji nizszy od prawdziwego.

5. PODSUMOWANIE

Stwierdzono, iz test ilorazu wiarygodnosci z poprawka Bartletta posiada zwykle
najmniejsze znieksztalcenie rozmiaru testu, ktore ponadto czgsto nie rdzni si¢ istot-
nie statystycznie od zera, gdy dlugos$¢ proby jest umiarkowana oraz warto$ci para-
metréw korekty btedem sg co najmniej umiarkowane (a < —0,2). Wskazano jednak,
iz gdy wartosci parametru korekty bledem sg niskie (a >—0,2) i jednocze$nie efekty
kréotkookresowe sg relatywnie stabe (& < 0,5), wowczas test ilorazu wiarygodnosci
z poprawka Bartletta charakteryzuje si¢ znacznym znieksztatlceniem rozmiaru testu
w kierunku zera, a wnioskowanie statystyczne za pomoca standardowego testu
ilorazu wiarygodnosci i testu z poprawka Hansena i Rahbeka jest w tym przy-
padku bardziej wiarygodne z uwagi na zatozony rozmiar testu. Pokazano ponadto,
iz znieksztalcenie rozmiaru testow z prosta poprawka, ktora zalezy wytacznie od
liczby obserwacji i stopnia op6znien procesu, jest niewielkie, gdy dlugos¢ proby
jest przynajmniej umiarkowana, parametry mechanizmoéw korekty bledem sg co
najmniej umiarkowane (a < —0,2) i sita efektow krotkookresowych jest stosunkowo
niewielka (§ < 0,5).

Test ilorazu wiarygodnosci z poprawka Bartletta charakteryzuje si¢ zwykle wigk-
szg mocg w krétkich probach, niz standardowy test bez poprawki. Jednakze, zaden
z rozwazanych testow nie posiada satysfakcjonujacej mocy w krotkich probach,
liczacych ok. 50 obserwacji. Z kolei dla umiarkowanie licznych prob — ok. 100 obser-
wacji, moc testow rzedu kointegracji, opartych na regule ilorazu wiarygodnosci, jest
satysfakcjonujaca, gdy szybko§¢ mechanizmu korekty bledem jest duza (o <-0,6),
lub gdy sita mechanizméw korekty bledem oraz sita efektow krotkookresowych sg
przynajmniej umiarkowane (a < -0,2, &> 0,5).

Pokazano, iz wzrost korelacji sktadnikow losowych komponentu stacjonarnego
1 niestacjonarnego, dekomponowanych zgodnie z formg kanoniczng, powoduje zna-
czacy wzrost mocy rozwazanych testow oraz wzrost rozmiaru empirycznego testow,
przy czym w przypadku testu z poprawka Bartletta oraz testu boostrapowego rozmiar
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empiryczny testu dazy do rozmiaru nominalnego, w przeciwienstwie do pozostatych
testow.

Stwierdzono, iz moc zaré6wno testu standardowego, jak i testu z poprawka jest
bliska rozmiarowi nominalnemu testu dla przypadku bliskiej hipotezy alternatywne;.
Wyniki eksperymentow Monte Carlo dla ciggu hipotez alternatywnych, od standar-
dowej do bliskiej, wskazuja przy tym, iz wraz ze zblizaniem si¢ do bliskiej hipotezy
alternatywnej moc testow bardzo szybko dazy do rozmiaru nominalnego.
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WLASCIWOSCI WYBRANYCH METOD MALOPROBKOWEGO WNIOSKOWANIA
O RZEDZIE KOINTEGRACIJI

Streszczenie

W artykule przedstawiono wyniki porownania wtasciwos$ci matoprobkowych testow rzedu koin-
tegracji. Przeprowadzone eksperymenty Monte Carlo dla réznych procesow generujacych dane i roz-
nych obszar6w w przestrzeni parametrycznej wskazuja, iz (i) test ilorazu wiarygodnosci z poprawka
Bartletta posiada zwykle najlepsze wlasnosci, (ii) zastosowanie metody bootstrap dla testu z poprawka
Bartletta nie prowadzi do poprawy wilasnos$ci testu, (iii) test asymptotyczny oraz testy z poprawkami na
liczb¢ stopni swobody cechujg si¢ zwykle znacznym znieksztalceniem rozmiaru testu, (iv) zastosowanie
poprawki Bartletta prowadzi do nieznacznej poprawy mocy testu, (v) korelacja sktadnikéw losowych
komponentu stacjonarnego i niestacjonarnego formy kanonicznej powoduje znaczacy wzrost mocy
rozwazanych testow oraz wzrost rozmiaru empirycznego testow, przy czym jedynie w przypadku testu
z poprawka Bartletta oraz testu boostrapowego rozmiar empiryczny testu dazy do rozmiaru nominalnego.

Stowa kluczowe: wnioskowanie matoprobkowe, rzad kointegracji, forma kanoniczna, bliskie hipo-
tezy alternatywne

SMALL SAMPLE INFERENCE ON COINTEGRATION RANK

Abstract

In the paper, properties of small sample cointegration rank tests are compared. The Monte Carlo
experiments conducted for different data generating processes and areas in the parametric space indicate
that (i) the likelihood ratio test with Bartlett correction usually have the best properties, (ii) bootstrapping
the Bartlett corrected test does not lead to improvement of test properties, (iii) size of asymptotic test and
tests with degrees-of-freedom correction is usually heavily distorted, (iv) the Bartlett correction can lead
to a small improvement of power, (v) correlation of error terms between stationary and non-stationary
component of canonical form lead to a significant increase of power and size of test, but only size of
Bartlett corrected test and bootstrapped test converge to nominal size.

Keywords: small sample inference, cointegration rank, canonical form, local alternatives
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UPORCZYWOSC INFLACIJI I JE] KOMPONENTOW
— BADANIE EMPIRYCZNE DLA POLSKI!

1. WPROWADZENIE

Uporczywosc jest cecha szeregu czasowego wyrazajacg inercje, tj. trwanie zjawi-
ska po ustapieniu jego przyczyny. Cho¢ powszechnie uwaza si¢, ze inflacja wykazuje
pewna uporczywos$¢, to jednoznaczna identyfikacja jej zrodet jest trudna do prze-
prowadzenia. Fuhrer (2009) wskazuje na dwa glowne Zrodta uporczywosci inflacji:
»habytej” z inercji proceséw produkcyjnych (ang. inherited/extrinsic persistence)
oraz ,,wrodzonej” (ang. intrinsic persistence), wynikajacej z samej natury inflacji: tj.
procesu ustalania cen i formutowania oczekiwan.

Inercja inflacji moze podlega¢ zmianom w czasie. Do najczesciej wymienianych
przyczyn zmian uporczywosci inflacji nalezy (Berben i in., 2005; Westelius, 2005;
Fuhrer, 2009): przyjecie przez bank centralny strategii bezposredniego celu inflacyj-
nego, wzrost wiarygodnos$ci banku centralnego i modyfikacja sposobu formulowania
oczekiwan inflacyjnych, zmiany uporczywosci zmiennych dotyczacych rynku pracy
(wynagrodzen czy naturalnej stopy bezrobocia) oraz zmiany w procesie ustalania cen.
Skutkiem nizszej inercji inflacji jest krotsze, cho¢ silniejsze, oddziatywanie szokow na
inflacje i nizsze koszty dezinflacji po stronie wzrostu gospodarczego (Fuhrer, Moore,
1995; Cecchetti, Debelle, 2006).

Celem artykutu jest oszacowanie stopnia i zmiany uporczywosci inflacji w Polsce.
Postawiono dwie hipotezy badawcze. Pierwsza z nich glosi, ze w badanym okresie
(styczen 1999 r. — lipiec 2012 r.) nastgpit spadek uporczywosci wskaznikow inflacji,
mierzonej za pomocg niestrukturalnych modeli szeregow czasowych. Spadek ten
mogltby wystapi¢ na skutek zakotwiczenia oczekiwan inflacyjnych po przyjeciu przez
Narodowy Bank Polski (NBP) strategii bezposredniego celu inflacyjnego, jak rowniez
jako efekt transformacji i zmian w procesie ustalania cen przez przedsigbiorstwa.

Druga hipoteza dotyczy wskaznikoéw inflacji na nizszym stopniu agregacji i glosi,
ze poszczeg6lne skladniki roznig si¢ poziomem uporczywosci. Powody tej hetero-

1 Autorki dzigkujg dr. J. Kwiatkowskiemu za cenne wskazoéwki dotyczace budowy i estymacji
modeli klasy ARFIMA. Niniejszy artykul przedstawia osobiste poglady autorek i nie reprezentuje stano-
wiska NBP.
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genicznos$ci mogg wyptywac z réznic w sposobie ustalania cen w poszczegdlnych
sektorach gospodarki i w strukturze kosztow wytwarzania poszczegoélnych doébr
(por. Dhyne i in., 2006). W celu weryfikacji tej hipotezy podjeto probg porowna-
nia poziomu i zmiany uporczywosci CPI oraz jego gléwnych sktadnikéw: zywnosci
i napojow bezalkoholowych, zywnos$ci przetworzonej i nieprzetworzonej, energii,
inflacji z wylaczeniem cen zywnosci i energii, towarow, ustug, cen administrowa-
nych, inflacji po wytaczeniu cen administrowanych, ustug administrowanych i energii
administrowane;j.

Artykut sktada si¢ z czterech czesci. Pierwsza z nich wyjasnia znaczenie uporczy-
wosci inflacji, wskazuje na najczesciej stosowane metody jej estymacji oraz przytacza
wczesniejsze wyniki dostepne w literaturze przedmiotu. Druga cze$¢ poswigcona jest
opisowi danych wykorzystanych w artykule i badaniu ich stacjonarnosci. Kolejna
czg$¢ opracowania zawiera szacunki uporczywosci wykorzystujace metody oparte na
modelach autoregresyjnych: sume¢ parametrow, najwigkszy pierwiastek charaktery-
styczny procesu AR oraz liczba okresow, po ktoérych wygasa potowa wielkosci szoku
(Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007; Fuhrer, 2009). Finalna czgs¢ artykulu poswie-
cona jest testowaniu integracji utamkowej analizowanych szeregdw czasowych oraz
szacunkom uporczywosci inflacji w oparciu o modele ARFIMA (Koop i in., 1997;
Baillie, 1996; Kwiatkowski, 1999a).

2. PRZEGLAD LITERATURY

Uporczywos$¢ inflacji w badaniach empirycznych jest najczesciej analizowana
na poziomie zagregowanych wskaznikow cen: CPI lub inflacji bazowej (czesto defi-
niowanej jako sktadnik inflacji). Wydaje si¢ tymczasem, ze analiza uporczywosci
inflacji zdezagregowanej moze wnie$¢ dodatkowe informacje umozliwiajace glebsze
zrozumienie charakteru procesow inflacyjnych oraz transmisji impulsow monetarnych,
ze wzgledu na potencjalng heterogeniczno$¢ proceséw cenotworczych w sektorach.
Ocena skali tego zréznicowania dla poszczegélnych grup cen umozliwia wyodreb-
nienie komponentow, ktore przyczyniajg si¢ do zwigkszenia uporczywosci ogdlnego
wskaznika inflacji. Pozwala ona roéwniez na weryfikacje tezy, ze §rednia uporczywos¢
inflacji w gospodarce moze by¢ wyzsza niz uporczywos¢ jej sktadnikow (tzw. efekt
agregacji). Granger (1980) wykazal, ze przy spelnieniu pewnych zatozen agregacja
pojedynczych proceséw z krotka pamigcig daje w koncowym wyniku proces z dtuga
pamigcig. Efekt agregacji na przyktadzie wskaznikow inflacji badali m.in. Altissimo,
Mojon, Zaftaroni (2009).

Roézny poziom uporczywosci inflacji pomigdzy krajami tworzacymi uni¢ mone-
tarng sprawia ze wspoélna polityka pieni¢zna moze mie¢ dla kazdego z nich roézne
skutki (zob. Narodowy Bank Polski, 2009). Podobny efekt moze wystapi¢ w przy-
padku wyraznych r6znic w uporczywosci pomiedzy sektorami. Analizujac zasadnosé
budowania miar inflacji bazowej na zasadzie wylaczania np. cen zywnos$ci ze wskaz-
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nika CPI, Walsh (2011) sugeruje, ze wykluczenie z CPI komponentow o wyzszej
uporczywosci i obserwowanie przez bank centralny wylacznie pozostalej czgsci cen
moze prowadzi¢ do zafalszowanego obrazu catos$ci procesoéw inflacyjnych (zob.
rowniez Altissimo, Ehrmann, Smets, 2006). Analiza uporczywosci poszczegolnych
sktadnikow inflacji lezy rowniez u podstaw konstrukcji alternatywnych miar inflacji
bazowej (por. Cutler, 2001).

W przypadku badania kierunku zmian uporczywosci inflacji interesujace wydaje
si¢ to, czy nastgpuje on w wyniku znaczacego obnizenia si¢ uporczywosci w jednym
komponencie, czy tez jest efektem podobnych zmian charakteru proceséw cenotwor-
czych zachodzacych w réznych sektorach gospodarki. Analiza zdezagregowana
umozliwia wigc po pierwsze, potwierdzenie wyniku uzyskanego na poziomie inflacji
ogodtem, a po drugie dokladniejszg identyfikacje sektorowych zrodet zmian. Podsu-
mowanie réznych wynikéw badan dotyczacych uporczywosci sktadnikow inflacji
w Europie i na §wiecie zawiera tabela 1. Majac na uwadze rozbiezno$ci wynikajace
z zastosowania roéznej metodyki w wigkszosci przypadkow mozna stwierdzi¢, ze naj-
czesciej wystepuje efekt agregacji. Sktadnikami o nizszej niz $rednia uporczywosci
sg przede wszystkim ceny energii, czasami takze ceny zywnos$ci (zwlaszcza nieprze-
tworzonej), natomiast najwyzsza uporczywos$¢ wystepuje najczesciej w przypadku cen
towarow niezywnosciowych.

Wydaje si¢, ze na uporczywos¢ inflacji wplyw mie¢ moze réwniez skala regulacji
cen. Tematyke te poruszaja Liinnemann i Mathé (2005) w swoim badaniu obejmuja-
cym poszczegolne kraje UELS oraz agregaty HICP (zharmonizowany wskaznik cen
konsumpcyjnych) dla UE1S5 i strefy euro. Zwracaja oni uwage na fakt, ze z powodu
obowigzywania instytucjonalnej procedury zmiany cen regulacja cen w gospodarce
moze sprzyjac ich inercji. Jednak na podstawie roznych wynikdéw badan (zob. tabela 1)
nie mozna jednoznacznie powiedzieé, czy inercja tych komponentow w prosty sposob
przektada si¢ na inercj¢ agregatu inflacji.

Badanie uporczywosci moze przebiega¢ na wiele réznych sposobdw. Istnieja
dwa podstawowe rodzaje metod: statystyczne (por. Marques, 2004; Pivetta, Reis,
2007; Fuhrer, 2009 i Altissimo, Mojon, Zaffaroni, 2009), ktére obejmujg budowg
modeli autoregresyjnych i analize ich wlasciwos$ci oraz strukturalne, opierajace si¢
w gldwnej mierze na analizie parametrow krzywej Phillipsa. Nowokeynesistowska
krzywa Phillipsa pozwala na zbadanie uporczywosci pochodzacej z bezwtadnosci luki
produkcyjnej (ang. extrinsic persistence). Z kolei w hybrydowej wersji krzywej (Gali,
Gertler, 1999) mozna dodatkowo zaobserwowac uporczywos$¢ wynikajaca z samego
procesu stanowienia cen, niezaleznie od inercji luki produkcyjnej — ang. intrinsic
persistence).

W niniejszej analizie wykorzystano modele niestrukturalne dla pojedynczych
szeregow czasowych. Gléwnym powodem zaniechania analizy strukturalnej byt duzy
stopien dezagregacji wykorzystanych wskaznikoéw inflacji. Budowa krzywej Phillipsa
dla kazdego sktadnika wymagataby oszacowania zdezagregowanej luki produkcyjnej,
co znaczaco wykracza poza zakres niniejszego artykutu.
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Tabela 1.

Uporczywo$¢ inflacji i jej glownych komponentéw — przeglad literatury

., Kraj Miary Analizowane wskazniki ..
Zrodlo (okres | uporczy- . .. Whioski
. i inflacji
badania) | wosci
Walsh 91 SUM, CPI m/m w podziale uporczywos$¢ niezywnosciowe;j
(2011) krajow | LAR, HL | na Zzywnos¢ i pozostate | czgsci CPI jest wyraznie nizsza niz
ceny zywnosci i CPI
Bilke Francja | SUM CPI m/m, w tym CPI ogbtem — wyzsza uporczywosc
(2005) (1972- 141 wskaznikéw cen niz komponenty (efekt agregacji);
-2004) towaréw i ustug oraz: najwyzsza uporczywosc
zZywnos$¢ przetworzona | — towary, najnizsza — zywnos$¢é
1 nieprzetworzona, nieprzetworzona i energia;
towary, energia, ushugi | uporczywos¢ wyraznie nizsza po
uwzglednieniu zmiany strukturalnej
Liinnemann, | UE SUM, tacznie 1400 najwyzsza uporczywos¢ — zywnosc,
Mathd istrefa | MR zdezagregowanych istotnie nizsza — ustugi i dobra
(2004) euro komponentow HICP trwate
(1995- kw/kw
—2003)
Linnemann, | UE SUM HICP kw/kw ushugi — wyzsza uporczywos¢ niz
Mathd i strefa w podziale na ushugi HICP ogotem, w przypadku samych
(2005) euro i pozostale ceny oraz cen regulowanych brak wyraznych
(1995- na ceny regulowane réznic
-2004) 1 pozostate ceny
Clark USA SUM wskaznik inflacji zauwazalny efekt agregacji; brak
(20006) (1959— osobistych wydatkoéw znaczacych réznic w uporczywosci
-2002) konsumpcyjnych dobr trwatych, nietrwatych i ustug
(PCE), po wylaczeniu (jesli nie uwzglednimy zmiany
cen zywnosci i energii | strukturalnej — przesunigcia
oraz podziat na dobra $redniej); uwzglednienie zmiany
trwale, nietrwate powoduje obnizenie uporczywosci
i ustugi, m/m i kw/kw | cen dobr nietrwatych i ushug oraz
agregatu
Babecky, Czechy | statystyki | 412 wskaznikow cen najstabsza uporczywos¢ — surowce,
Horvath, (1994— | testowe towaréw i ustug oraz najsilniejsza — dobra trwate; ceny
Coricelli —2005) | ADF, PP, | agregaty: wskaznik regulowane — nizsza uporczywos¢
(2009) KPSS cen ogo6lem, dobra niz w wigkszos$ci pozostatych
handlowalne analizowanych kategorii, ushugi
i niehandlowalne + 12 | — uporczywos¢ nieznacznie powyzej
kategorii COICOP r/r $redniej dla analizowanych kategorii

SUM - suma parametréw autoregresyjnych; LAR — najwiekszy pierwiastek charakterystyczny wielo-
mianu AR; HL — potokres wygasania szoku; MR — ang. mean reversion — parametr wyrazajacy czgsto-
tliwo$¢ powrotu do $rednie;.

Zrodto: opracowanie wiasne.
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3. DANE

Sita inercji w szeregu czasowym inflacji jest silnie powigzana z mechanizmami
stanowienia cen poszczegolnych produktow. W czgsci empirycznej analizowany jest
stopien uporczywosci inflacji w podziale na gtéwne sktadniki: CPI, zywno$¢ i napoje
bezalkoholowe (réwniez w podziale na przetworzong i nieprzetworzong), energia,
inflacja po wylaczeniu cen zywnosci i energii (dalej — inflacja bazowa), towary,
ustugi. Wyro6znienie podobnych podziatéw wskaznikow cen, skonstruowanych choéby
do celow porownawczych, mozemy znalez¢ w wielu pracach na temat uporczywosci
inflacji na poziomie zdezagregowanym (zob. tabela 1).

Aby zweryfikowa¢ wplyw czynnika regulacyjnego na ceny w Polsce oraz ustali¢
relatywna skale zmian uporczywosci tej kategorii cen, w niniejszym badaniu zasto-
sowano takze alternatywng dezagregacje wskaznika CPI, wyodrgbniajac z niego
wskaznik cen administrowanych? oraz wskaznik obejmujacy pozostate ceny. Ceny
administrowane podzielono za$ dalej na wskaznik cen energii i wskaznik cen ushug,
aby sprawdzi¢, czy regulacja w poszczegdlnych sektorach gospodarki rdzni si¢ co do
charakteru pod wzgledem trwatosci szoku.

Wszystkie analizowane wskazniki cen powstaly w wyniku agregacji tzw. wskaz-
nikdéw cen grup elementarnych towardéw i ustlug konsumpcyjnych obliczanych przez
Glowny Urzad Statystyczny. Obliczenia prowadzone sg zgodnie z metodyka stoso-
wang przez GUS. Podziat na sktadniki zostal dokonany na podstawie grup COICOP
(por. Eurostat, 2001). Ich sktad przedstawiony zostal w Zataczniku. Indeksy te wyra-
zone sg w postaci odsezonowanych (TRAMO/SEATS) wskaznikéw w ujeciu m/m
z okresu od stycznia 1999 r. do lipca 2012 r.

Wybrane szeregi czasowe zostaly poddane badaniu niestacjonarnosci, ktora jest
silnie zwigzana z zagadnieniem uporczywosci. Jesli proces zawiera pierwiastek jed-
nostkowy, to mozna przyjac, ze jego uporczywosc¢ jest bardzo silna.

W celu zweryfikowania stacjonarno$ci analizowanych szeregéw czasowych
zastosowano testy pierwiastka jednostkowego (rozszerzony test Dickeya-Fullera
— ADF (Said, Dickey, 1984) i Phillipsa-Perrona — PP (Phillips, Perron, 1988)) oraz
stacjonarno$ci Kwiatkowskiego, Phillipsa, Schmidta i Shina — KPSS (Kwiatkowski
i in., 1992). Sprzeczne wyniki testow pierwiastka jednostkowego i stacjonarno$ci
(np. odrzucenie hipotezy zerowej zard6wno w tescie ADF jak i KPSS) wynikaé¢ moga
ze stabej mocy tych testow. Inng mozliwoscia, wskazana przez Hasslera i Woltersa
(1995) jest zintegrowanie danego szeregu w stopniu utamkowym. Test KPSS moze
zbyt czesto prowadzi¢ do odrzucenia HO rowniez wowczas, gdy szereg charakteryzuje
si¢ zmiang strukturalng (zob. Lee, Amsler, 1997).

2 Szczegbdtowa definicja cen administrowanych oraz opis konstrukcji wskaznikow sa zamieszczone
na stronie NBP: http://nbp.pl/statystyka/bazowa/metodologia.pdf.
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Tabela 2.
Wartos$ci statystyk testowych testow pierwiastka jednostkowego
Wskaznik ADF PP KPSS TestzA | Zmiana strukturalna
w tescie ZA

CPI -6,81 *#** | 6,99 *** | (38 -5,832 *** 2001:06
Bazowa -4,35 wEE T AT Rk | () 7Dk -5,726 *** 2001:06
Energia -9,47 *** | 110,72 *** | 0,26 -7,399 *** 2001:03
Zywnosé -9,21 #*#* | 921 *** | (08 -9,723 *** 2001:06
Zyw_przet -6,24 *** | 624 kx| (7 -6,671 *** 2001:01
Zyw_nprzet -11,96 *** | -11,94 *** | 0,07 -12,291 *** 2001:07
CPI bez_adm -6,75 *** | 6,81 *** | (28 -8,24( *** 2001:06
Ustugi -4,15 *xE 506 KRk | (,73%* -6,434 *** 2001:06
Towary 2,80 kx| 697 kxk | 66%* 4,742 * 2001:06
Admin -4,14 #x* | 9 1] *** | (035 -5,918 *** 2001:06
Energia_adm -13,07 *** | -13,08 *** | 0,15 -7,096 *** 2008:02
Uslugi_adm 27,60 #Fx | 7,60 Fxk |0, 58%* -8,037 *** 2001:06

Rzad opdznien zostal wybrany na podstawie kryteriow informacyjnych. W tabeli podano wartosci kry-
tyczne testow. Gwiazdkami oznaczono odrzucenie hipotezy zerowej na poziomach istotnosci: 1% (***),
5% (**) 1 10% (*).

Zrodto: obliczenia wiasne.

Wyniki testow ADF oraz PP (zob. tabela 2) wskazuja, ze wszystkie analizowane
szeregi sa stacjonarne (hipoteza o istnieniu pierwiastka jednostkowego zostata odrzu-
cona na 1% poziomie istotnosci). Z drugiej strony, w przypadku szeregéw czasowych
inflacji bazowej, ustug, towarow i ustug administrowanych, wyniki testu KPSS wska-
zuja na odrzucenie hipotezy o stacjonarnosci na poziomie istotnosci 5%. Zachodzi
wiec mozliwosé, ze w przypadku tych szeregdw czasowych nalezy poszuka¢ dla nich
innej, bardziej ztozonej specyfikacji (integracja utamkowa, stacjonarnos¢ wokot nie-
liniowego trendu, itp., Kwiatkowski i in., 1992).

Istotnym zagadnieniem z punktu widzenia stacjonarnosci i pozniejszego badania
uporczywosci szeregow czasowych inflacji jest wystegpowanie zmian strukturalnych.
Perron (1989) wskazuje, ze nieuwzglednienie istniejgcych zmian strukturalnych moze
znaczaco zaburzy¢ wyniki testow pierwiastkow jednostkowych.

W przypadku analizowanego szeregu inflacji zmiana strukturalna jest mozliwa
z kilku powodéw. Po pierwsze, w analizowanym okresie istotnie ewoluowala stra-
tegia polityki pieni¢znej — w 1999 roku wprowadzono strategi¢ bezposredniego celu
inflacyjnego, ktory przez poczatkowe lata dodatkowo ulegat zmianom (por. ,,Strate-
gia polityki pienieznej po 2003 roku). W szczegolnosci wiarygodne wprowadzenie
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bezposredniego celu inflacyjnego pociagga za sobg zakotwiczenie oczekiwan (Walsh,
2009) i zmiang strukturalng w szeregu inflacji. Franta, Saxa i Smidkova (2010) wska-
zuja na dodatkowe zrodta zmian strukturalnych w inflacji krajéow Europy Srodkowo-
-Wschodniej. Sa to konwergencja w ramach Unii Europejskiej, deregulacja cen oraz
efekt krotkich szeregéw czasowych.

Uwzgledniajac mozliwo$¢ wystepowania zmiany strukturalnej, przeprowadzono
test pierwiastka jednostkowego Zivota i Andrewsa (1992). Jego wyniki zaprezento-
wano w tabeli 2. Hipoteza zerowa testu jest wystgpowanie pierwiastka jednostkowego,
a alternatywna — stacjonarnos$¢ szeregu po uwzglednieniu jednej zmiany struktural-
nej w sredniej. Statystyczng istotno$¢ wystgpowania zmiany strukturalnej wskaza-
nej w tescie Zivota-Andrewsa zweryfikowano dodatkowo testem Chowa. Wyniki
testu Zivota-Andrewsa $wiadcza, ze w niemal kazdym przypadku hipoteza zerowa
mowigca o pierwiastku jednostkowym zostala odrzucona na poziomie istotnosci 1%
na rzecz hipotezy alternatywnej, gloszacej, ze dany szereg czasowy jest stacjonarny
1 jednocze$nie zawiera zmiang strukturalng w §redniej. Jedynym wyjatkiem jest szereg
towarow, w przypadku ktorego brakuje podstaw do odrzucenia hipotezy mowiacej
0 wystgpowaniu pierwiastka jednostkowego na poziomie istotnosci 5% (cho¢ na
poziomie istotno$ci 10% mozna mowi¢ o stacjonarnosci z uwzglednieniem zmiany
strukturalnej).

Godny uwagi jest rowniez fakt, ze wigkszo$¢ szeregow czasowych wykazuje
zmiang strukturalng w tym samym okresie — tj. w pierwszej polowie 2001 roku.
Zmiana $redniej szeregow czasowych inflacji w tym okresie moze mie¢ dwa zrdodta.
Pierwsze z nich to polityka pieniezna, podlegajaca transformacji w latach 1999-2003.
Drugim powodem moze by¢ silny spadek inflacji zwigzany ze znacznym spowolnie-
niem gospodarczym wystepujacym w latach 2001 i 2002.

Biorac pod uwage wyniki testow stacjonarnosci, ocena uporczywosci w dalszej
czg$ci pracy zostanie przeprowadzona wedtug dwoch, konkurencyjnych metod.
Pierwsza z nich zaktada, ze po uwzglednieniu zmiany strukturalnej w pierwszej
potowie 2001 roku szeregi sg stacjonarne. Odpowiedzia na tak postawiony problem
jest analiza szeregéw czasowych w klasie modeli AR. W tej czgéci poshuzono sie¢
szeregami w postaci odchylen od $redniej, z uwzglednieniem zmiany strukturalnej
w szeregach: CPI, inflacji bazowej, energii, CPI z wylaczeniem cen administrowa-
nych, ustug, towaréw, wskaznika cen administrowanych i ustug administrowanych.
W przypadku pozostatych szeregdw czasowych wyniki testu Chowa nie potwierdzity
istotnosci zmiany strukturalnej, dlatego szeregi zostaly pozbawione §redniej statej
w catej probie.

Drugi sposdb pomiaru uporczywosci wynika z przyjetego zalozenia o braku
zmiany strukturalnej i jednoczesnym zintegrowaniu szeregow inflacji w stopniu utam-
kowym. Szerszy opis tego zagadnienia oraz formalne testowanie zasadnosci przyjecia
tych dwoch metod znajduja si¢ w piatej sekcji artykutu.
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4. MIERNIKI UPORCZYWOSCI OPARTE NA JEDNOWYMIAROWYCH MODELACH
AUTOREGRESIJI

Z punktu widzenia celu niniejszego badania metody niestrukturalne stanowig
wystarczajgce narzedzie analizy stopnia uporczywosci i jej zmian i sg do tego celu
powszechnie wykorzystywane (por. Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007; Fuhrer, 2009;
Altissimo i in., 2009).

Do oceny uporczywos$ci analizowanych szeregdw czasowych postuzono si¢ kil-
koma miernikami zwigzanymi z modelem autoregresyjnym zbudowanym dla szere-
g6ow inflacji w postaci odchylen do $redniej:

Xt =Z§-]:13j Xe—j T €, (D

gdzie: x, to analizowany szereg odchylen poziomu inflacji od §redniej z uwzgledniong
zmiang strukturalna.
Wykorzystano nastgpujace mierniki:
1) najwyzszy pierwiastek wielomianu charakterystycznego modelu (1) (ang. largest
autoregressive root — LAR, Stock, 1991; De Jong, Whiteman, 1991);
2) sume parametrow w modelu (1) (ang. sum of the coefficients — SUM, Nelson,
Plosser, 1982);
3) liczba okreséw, po jakich wygasnie polowa pojedynczego szok w modelu (ang.
half-life — HL).
Pierwsza miara uporczywosci zwigzana jest z wielomianem opdznien modelu
AR(p):

14 14
%, — zﬁjxt_j - 1_[(1 — ALY+, 2)
=1 i=1

gdzie LAR = max |4;].

Z punktu widzenia tempa wygasania szokOw w modelu, najwyzszy pierwiastek
rownania charakterystycznego procesu AR jest decydujacym czynnikiem sity oddzia-
tywania zadanego szoku w dlugim okresie (Pivetta, Reis, 2007). W ekstremalnym
wypadku, kiedy pierwiastek ten wynosi 1, proces opisany danym modelem ma
nieskonczong inercje, z drugiej strony — pierwiastek réwny zero sprawia, ze szoki
oddziatujace na szereg natychmiastowo wygasaja. W przypadkach posrednich, im
wyzszy pierwiastek, tym proces powrotu do poziomu sprzed powstania szoku trwa
dluzej. Wada stosowania LAR jako miary uporczywosci jest fakt, ze ignoruje on
pozostate pierwiastki wielomianu charakterystycznego, co moze nieco znicksztatcaé
wyniki (Phillips, 1991; Andrews, 1993).

Druga miar¢ otrzymang na podstawie modelu AR(p) stanowi suma parametrow
modelu (1):
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SUM =37_, B;. 3)

Miara ta z jednej strony uwzglednia wszystkie parametry przy opdznionej zmien-
nej objasnianej w modelu. Z drugiej zas, wadg jej jest przyktadanie rownej wagi do
wszystkich wspolczynnikow autoregresyjnych.

Trzecia miara uporczywosci — HL wykorzystuje funkcje odpowiedzi na impuls
w postaci liczby okresow, po jakich wygasnie potowa jednostkowego szoku w modelu.

HL dla modelu (1) przy rzedzie autoregresji oblicza si¢ za pomocg wzoru (por.
Rossi, 2005):

_In(0,5)

HL = NOR “4)

Dla modeli o wyzszym rzedzie autoregresji miara (4) jest obcigzona i doktad-
niejszych wynikow dostarcza wyznaczenie HL bezposrednio z funkcji odpowiedzi na
impuls. Zaleta HL jest tatwa interpretacja wyniku i ich porownywalno$¢ dla réoznych
postaci modelu. W przypadku gdy funkcja odpowiedzi na impuls oscyluje wokoét
zera (co moze si¢ zdarzy¢ na przyktad gdy ktory$ wspodtczynnik w modelu AR jest
ujemny) HL znaczaco zaniza oceng uporczywosci.

Badanie polegato na oszacowaniu parametrow modeli AR(p) dla kazdego z kom-
ponentdéw inflacji, w przesuwanym, 9-letnim oknie estymacji. Szeregi zostaly wyra-
zone jako odchylenia od $redniej, majac na wzgledzie poprawke zwigzana ze zmiang
strukturalng w czerwcu 2001 roku.

Rzad opodznien dla kazdego sktadnika zostal wybrany na calej probie na podstawie
kryteriow informacyjnych (zob. tabela 3). Jako§¢ wybranej postaci modelu oceniono
za pomocyg testu autokorelacji sktadnika losowego. Z otrzymanych rezultatow testow
Portmanteau wynika, ze sktadniki losowe w omawianych modelach nie wykazuja
autokorelacji na poziomie istotnosci 10%.

Tabela 3.
Rzad autoregresji w modelach AR(p) opisujacych poszczegdlne szeregi inflacji
Wskaznik Rzad AR Wskaznik Rzad AR
CPI AR(1) CPI_bez_adm AR(1)
Bazowa AR(2) Ustugi AR(1)
Energia AR(2) Towary AR(2)
Zywnos¢ AR(1) Admin AR(3)
Zyw_przet AR(1) Energia_adm AR(3)
Zyw_nprzet AR(1) Ushugi adm AR(1)

Zrodto: obliczenia wlasne.
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Opierajac si¢ na oszacowanych parametrach modeli AR dla wskaznika CPI i jego
sktadnikéw (postaci wskazanej w tabeli 3), dla kazdego szeregu inflacji policzono
miary uporczywosci: LAR, SUM i HL. Biorac pod uwagg fakt, ze model AR(1) byt
najczesciej wskazywany przez kryteria informacyjne, miary LAR i SUM sa czg-
sto tozsame. Dlatego tez na wykresie ilustrujagcym poziom i1 zmian¢ uporczywosci
(rysunek 1) umieszczone zostaly jedynie sumy parametrow AR oraz HL. Dodatkowg
informacja, na ktéra warto zwroci¢ uwage jest suma parametroOw w modelu bez
uwzglednienia zmiany strukturalnej w $redniej na poczatku 2001 roku (na wykresach
zaznaczona jest ona przerywang linig).

CPI Inflacja bazowa Energia
. mmmmHL  — — SUM bez zmiany strukturalnej  ———SUM ©
g,g Nel LA §
08 1 SN 1 e
M =ea~ ~ K
), =\ ~ - —_
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Rysunek 1. Suma parametréw modelu AR(p) oraz HL

Zrbdto: opracowanie wilasne.

Z otrzymanych wynikéw mozna wyciggna¢ nastepujace wnioski. Najwyzsza
uporczywos$cig charakteryzuja si¢ szeregi czasowe: cen administrowanych, towardw,
ustug, inflacji bazowej i Zywnosci przetworzonej. Najnizsza z kolei, wykazuja szeregi
energii, energii administrowanej, Zywnosci ogétem oraz zywnoSci nieprzetworzonej.

Liczba okresow, po ktorych wygasnie potowa szoku (HL) w wigkszo$ci szeregow
czasowych wynosi tylko jeden okres. Wyjatek stanowia szeregi ustug administrowa-
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nych, gdzie potowa wartoSci szoku wygasa po wiecej niz 10 okresach, i zywnosci
przetworzonej, dla ktérego HL wynosi przecigtnie 2 miesiace.

Oszacowanie uporczywosci w przypadku szeregéw czasowych cen administrowa-
nych, w szczego6lnosci usthug administrowanych, jest trudne do wykonania ze wzgledu
na skokowe i krotkotrwale zmiany poziomu szeregu, bedace nastgpstwem decyzji
administracyjnych. Z tego wzgledu do oszacowania parametréw modeli klasy AR
w przypadku szeregdw czasowych cen administrowanych nalezy podchodzi¢ z wigk-
$zg ostroznoscia.

Na uwagg zastuguje takze silny wpltyw zmiany strukturalnej na wyniki szacunkoéw
uporczywosci (por. przerywana linia na wykresie — SUM w modelach skonstruowa-
nych bez uwzglednienia tej zmiany). Jezeli jest szacowana na podstawie surowych
szeregdw, jest duzo wyzsza i wykazuje tendencje do spadku w czasie. Spadek ten
przestaje by¢ wyrazny, kiedy w przesuwanym oknie estymacji uwzglednimy zmiang
strukturalng. Hipoteza o spadku uporczywosci nie moze zosta¢ potwierdzona dla
wiekszo$ci szeregdw czasowych. Tendencje spadkowa wykazuja jedynie miary upo-
rczywosci dla szeregow: towardw i Zywnosci przetworzone;.

5. UPORCZYWOSC INFLACJI W SWIETLE INTEGRACJI ULAMKOWEJ

Uwzglednianie potencjalnych zmian strukturalnych w szeregach czasowych
inflacji w trakcie badania jej uporczywosci ma powazny wptyw na uzyskane wyniki.
Mayoral (2006) i Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006), pokazali, ze pewne cechy sta-
cjonarnych szeregéw czasowych zawierajagcych zmiany strukturalne, w tym m.in.
podobna struktura autokorelacyjna szeregow czasowych, moga wystapi¢ rowniez
w przypadku szeregow czasowych zintegrowanych utamkowo i dlatego procesy te
moga by¢ ze soba mylone.

Fakt, ze szeregi inflacji moga reagowac na szoki inaczej niz tylko w sposob
permanentny, ale jednoczesnie bardziej uporczywy nizby to wynikato ze stopnia inte-
gracji rownego 0, zostat w literaturze wielokrotnie udokumentowany. Baillie (1996)
przytacza przyktady zastosowania modeli ARFIMA do modelowania inflacji w kilku
wczesnych publikacjach. Wykorzystujac te klase modeli Meller, Nautz (2009) anali-
zowali zmian¢ uporczywosci inflacji w krajach strefy euro po wprowadzeniu wspol-
nej waluty. Gadea, Mayoral (2006) estymowaly parametry modeli klasy ARFIMA,
a nastepnie wykorzystaly je do analizy uporczywosci inflacji w 21 krajach OECD.
Franta, Saxa i Smidkova (2010) zaprezentowali badanie uporczywosci inflacji dla
nowych krajow cztonkowskich UE pokazujac, ze implikacje dla uporczywosci inflacji
w sytuacji skokowej zmiany niektorych parametréw modelu oraz w przypadku wyste-
powania integracji utamkowej wyraznie si¢ r6znig. Na podobne rdznice wskazuje tez
Bos (2001), ktéry na przyktadzie inflacji w USA wykazuje, ze uwzglednienie dtugiej
pamigci w modelowaniu inflacji znacznie podwyzsza jako$¢ prognoz i zmniejsza ich
niepewnos¢.



198 Katarzyna Hertel, Agnieszka Leszczynska

Tradycyjnie, analiza szeregow czasowych skupiala si¢ wokot dwoch alterna-
tyw: obecnos$ci pierwiastka jednostkowego, czyli nieskonczonej pamigci, oraz braku
pierwiastka jednostkowego, czyli krotkiej pamigci oznaczajacej wygasanie szokow
w skonczonym, krétkim horyzoncie czasowym. Ujecie to nie bierze jednak pod uwagge
mozliwos$ci wystapienia przypadkow posrednich, w ktorych parametr d, oznaczajacy
stopien integracji, przyjmuje warto$ci niecatkowite. Tymczasem analiza integracji
utamkowej pozwala na scharakteryzowanie szerszej i bardziej ogolnej klasy procesow.
Jesli przyjmiemy, ze poziom inflacji (y,) jest procesem integracji utamkowej, zinte-
growanym w stopniu d (y,~1(d)), to mozna zapisa¢ go w postaci (por. Kwiatkowski,
1999b; Baillie, 1996): A%y, = z,, gdzie:

d(1—-d)L?

Ad=(1—L)d=§;,;‘°=O(z)(—L)k=1—dL— DL A1 - D)@ - DL /3t- -, (5)

dla d > -1, gdzie: L — operator opdznien, d — stopien integracji.

Jesli z, jest biatym szumem, proces y, nazywany jest utamkowym biatym szumem.
Jesli z, jest stacjonarnym i odwracalnym procesem ARMA(p,q), to y, nazywany jest
procesem ARFIMA(p.d,q) (Granger, Joyeux, 1980; Hosking, 1981).

Parametr d nazywany jest rowniez ,,parametrem pamigci”, gdyz determinuje on
srednio- i dlugookresowy wpltyw szokow na przebieg procesu. Ze wzgledu na warto$¢
d, procesy zintegrowane utamkowo dzielimy na (por. Kwiatkowski, 1999b): procesy
stacjonarne, z krotka pamiecia (d = 0), procesy stacjonarne z tzw. $rednig pamigcig
(d € (-0,5,0)), procesy stacjonarne z dtuga pamigcia (d € (0,0,5)). Dla d € <0,5,1)
szoki sg przejsciowe, ale ich wygasanie trwa tak dlugo, ze wariancja procesu jest nie-
stala w czasie co sprawia, ze proces jest niestacjonarny. W koncu, d = 1 oznacza, ze
proces jest niestacjonarny — ma asymptotycznie dazaca do nieskonczonosci wariancje,
a szoki maja wptyw na poziom procesu w dtugim horyzoncie.

Gadea, Mayoral (2006) przytaczajag mozliwe przyczyny, dla ktorych szeregi cza-
sowe, a w szczegolnosci indeksy cen konsumpceyjnych, moga charakteryzowac si¢
integracja utamkowa. Jedng z nich moze by¢ utamkowy charakter proceséw opisu-
jacych zachowanie ceny niektorych surowcoéw (zob. rowniez Baillie, 1996), ktory
nastepnie wplywa na ceny produktow przetworzonych. Drugim wyjasnieniem sg skutki
agregacji duzej liczby pojedynczych niezaleznych i stacjonarnych proceséw AR(1).
Przy zatozeniu wystarczajacej indywidualnej uporczywosci i heterogenicznosci mozna
pokaza¢, ze wynikiem agregacji jest proces z dluga pamigcig (to wspomniany juz
efekt agregacji). Z podanych powodow, niniejsze badanie obejmuje réwniez analize
potencjalnej integracji utamkowej szeregu inflacji oraz jej komponentow.

W celu zweryfikowania czy analizowane szeregi czasowe lepiej opisuje proces
1(0) ze zmiang strukturalng czy proces zintegrowany w stopniu utamkowym przepro-
wadzono test SB-FDF (Structural Break Fractional Dickey-Fuller) zaproponowany
przez Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006). Test ten, zblizony w konstrukcji do testu
ADF, jako hipoteze zerowa przyjmuje proces zintegrowany w stopniu d, (y,~I1(d),
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0<d<1), wobec alternatywy y,~1(0). Opiera si¢ on na statystyce t dla parametru ¢
W réwnaniu:

A%y, = A Ap(t) — pAp(t — 1) + oy, + &, (6)

gdzie: Ap(f) — sktadnik deterministyczny, w ktérym wystepuje zmiana strukturalna
w chwili ¢ = Ty (W rozwazanym przez nas przypadku sktadnik deterministyczny obej-
muje stala, ktoéra moze ulec przesunigciu w chwili 75 + 1, cho¢ test ten umozliwia
takze analiz¢ zmian strukturalnych innego rodzaju), ¢,~1ID(0, ¢?).

W celu uzyskania wstepnej wartosci parametru d, dla kazdego z szeregow cza-
sowych oszacowano parametr integracji utamkowej dwiema metodami: estymatorem
lokalnym Whittle’a (Shimotsu, Phillips, 2005), czesto wykorzystywanym do testo-
wania stopnia integracji za pomocg testow powyzszego typu (zob. Sephton, 2009;
Dolado, Gonzalo, Mayoral, 2009) oraz metoda Geweke i1 Porter-Hudak (GPH, 1983),
ze wzgledu na relatywnie czeste odniesienia do tej metody w literaturze nt. uporczy-
wosci inflacji (np. Gadea, Mayoral, 2006; Franta, Saxa, Smidkova, 2010). Nastepnie
przetestowano wystepowanie integracji utamkowej w sytuacji, gdy alternatywa sa
opisane w poprzednich czesciach artykutu procesy 1(0) uwzgledniajace zmiang struk-
turalng (przesunigcie $redniej). Zastosowano wersje testu umozliwiajaca endogeniczny
wybor momentu zmiany warto$ci $redniej, odwotujaca si¢ w swojej konstrukcji do
testu Zivota-Andrewsa. Potencjalna zmiana strukturalna wystepuje w chwili 7, ktora
definiuje obserwacje, dla ktorej odrzucenie HO jest najbardziej prawdopodobne, czyli
tam, gdzie statystyka testowa t;my przyjmuje najnizszg wartos¢.

W przypadku tych szeregdw, w ktorych wczesniejsza analiza nie wykazata zmian
strukturalnych, dodatkowo przetestowano integracje utlamkowa szeregow wobec
zintegrowania w stopniu 0. Do tego celu wykorzystano zaré6wno wersje testu FDF
zakladajacg brak zmian strukturalnych, jak i zmodyfikowanego testu EFDF (Efficient
FDF, Dolado, Gonzalo, Mayoral, 2009). W tym drugim te$cie hipotezy zostaty zde-
finiowane odwrotnie, tzn. Hy:y,~1(0), H;:y,~I(d), 0 <d < 1), natomiast statystyka t
odnosi si¢ do parametru y w zmodyfikowanym rownaniu:

Ve = Pse-1(d) + &, (7
_Ad
gdzie: s,_1(d) = %yt.

Wszystkie testy przeprowadzone byty na szeregach odchylen obserwowanej mie-
siecznej dynamiki cen od ich sredniej. Testowanie odbywalo si¢ dla zatozonych, war-
tosci parametru d oszacowanego metodg Whittle’a. Ponizej, dla porownania, podano
warto$ci d estymowane obiema metodami. Wyniki testow SB-FDF oraz FDF i EFDF
bez zmian strukturalnych przedstawiono w tabeli 4.

Na podstawie wynikow testow mozna zauwazy¢, ze warto$¢ parametru d ma
w przypadku analizowanych szeregow czasowych duze znaczenie. Jesli prawdziwa
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Tabela 4.
Wyniki testu SB-FDF z endogenicznie wybierang datg zmiany strukturalnej
dla kolejnych wskaznikéw cen przy zatozeniu réznych warto$ci parametru d:
oszacowanych metoda GPH (d_gph) i Whittle’a (d_whit)
. . . . wart
d CPI Bazowa Zywnosé Zyw_ Zyw_ CPLbez a Ustugi Towary Admin Energia_a Ustugi_ad Energia wart kryt
przet nprzet dm dm m kryt 5% 10%
Test SB-FDF
01 3,18 0,83 2,24 694 070 4,14 317 172 003 221 242 007 243 2,06
0,2 1,55 -0,77 0,76 4,87 -1,94 2,48 1,50 0,18 -1,55 =345 0,88 -1,29| -2,63 -2,27
03 001 232 -0,67 300 318 092 008  -1,28 299  -469  -058  -251| 278 -244
0,4 -1,43 -3,79 2,04 1,30 4,42 -0,55 -1,56 2,70 4,36 594  -1,98 373 299 -2,67
o6l 410 659 468 171 694 328 431 533 68 847 463  -621| 353 324
0,7 -5,34 -7,90 -5,95 -3,07 -8,23 -4,56 -5,59 -6,56 -8,07 -9,77 -5,92 -7,49] -3,85 -3,52
0,8 -6,53 -9,15 -7,18 -4,34 -9,53 -5,79 -6,80 -7,73 -9,20 -11,08 -7,19 -8,80| -4,07 -3,76
ool 766 1033 838 551 1085 -696 7,95 _ -885  -1028  -1240 _ -843  -1014| -427 398
Test FDF
o[ - - 253 745 055 - E - - 168 - - 189 -155
02| - - 1,00 528  -18 - - - - 298 - - 1,95 -1,57
o3[ - - 046 333 306 - - - - 426 - - 2,00 -1,64
oaf - - 1,87 157 431 - - - - 553 - - 2,13 -1,68
Test FDF
oA - - 335 751 000 - E - - 029 - - 164 1,28
o2 - - 351 801 010 - - - - 021 - - 164 1,28
o3[ - - 363 844 019 - - - - 013 - - 164 1,28
04| - - 372 88 027 - - - - 005 - - 164 1,28
data zm kwi-01/
strukt cze-01 cze-01 sty-01 sty-01 cze-01 sty-01 cze-01 cze-01 cze-01 sie-01 lip-01 sty-01
d_gph 0,78 0,97 0,17 0,25 0,02 0,55 1,00 0,95 1,02 0,44 0,69 0,39
d_whit 0,46 0,62 0,17 0,36 0,03 0,43 0,59 0,61 0,50 0,21 0,35 0,16

Podkreslono wartos¢ d, dla ktorej warto$¢ estymowana metoda Whittle’a jest najblizsza. Kolorem szarym
zaznaczono te wartosci d dla danego szeregu, dla ktorych hipoteza zerowa jest odrzucona na 5% pozio-
mie istotnos$ci. Testy przeprowadzono na szeregach zawierajacych 163 obserwacje. Wartosci krytyczne:
SB-FDF i FDF Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006); dla EFDF Dolado, Gonzalo, Mayoral (2009).

Zrodto: obliczenia wiasne.

warto$¢ parametru d wynositaby powyzej 0,8, to w przypadku wszystkich szeregdw
wyniki testu preferowalyby hipoteze o stacjonarnosci. W przypadku szacunkoéw uzy-
skanych przy pomocy estymatora lokalnego Whittle’a estymowany na calej probie
parametr d jest jednak dla wigkszosci szeregow czasowych nizszy niz ta wartosc.
Ostateczne wyniki testu sa wigc bardziej zréznicowane. Szeregi czasowe CPI, zyw-
nosci (zardbwno przetworzonej jak i nieprzetworzonej oraz zywnosci ogotem), energii,
CPI po wylaczeniu cen administrowanych, uslug administrowanych sg zintegrowane
w stopniu utamkowym. Natomiast w przypadku inflacji bazowej, towarow, ustug,
cen administrowanych i energii administrowane;j, test sktania si¢ ku stacjonarnosci ze
zmiang strukturalng.

Warto jednocze$nie zauwazy¢, ze szeregi cen zywnos$ci (zwlaszcza nieprzetwo-
rzonej) sg szeregami o relatywnie niskim d. Wyniki symulacji Monte Carlo przepro-
wadzonej przez Dolado, Gonzalo, Mayoral (2006) sugeruja, ze test SB-FDF moze
charakteryzowac¢ si¢ niska moca wiasnie dla niskich wartos$ci tego parametru. Dlatego
w przypadku tych szeregéw wyniki moga by¢ obarczone btedem.
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Dla wigkszosci szeregdw czasowych moment potencjalnej zmiany strukturalnej
wskazany przez test SB-FDF pokrywa si¢ z wynikami testu Zivota-Adrewsa. W kilku
przypadkach wskazuje on na obserwacje bardzo zblizone w czasie do tej daty (odda-
lone o 1-2 miesigce). Warto przypomnieé, ze kombinacja testu Zivota-Adrewsa i testu
Chowa nie wykazala zmiany strukturalnej w przypadku wskaznikow cen zywnosci
i cen energii administrowane;j.

Przy d zgodnym z wynikami estymacji metoda Whittle’a wyniki testu SB-FDF
potwierdzaja wyniki testu Zivota-Andrewsa (zintegrowanie szeregu w stopniu 1(0)
z uwzgledniong zmiang strukturalng) w przypadku szeregdéw czasowych: inflacji bazo-
wej, towardw, ustug i cen administrowanych. Dodatkowo, zgodnie z testem SB-FDF
rowniez energia administrowana jest I(0) ze zmiang strukturalng.

Dla niektorych szeregow czasowych wczesniejsza analiza wykazata brak wyste-
powania zmiany strukturalnej. Dlatego do zweryfikowania hipotez o potencjalnej
integracji utamkowej zastosowano dodatkowo dwa komplementarne co do formuto-
wanych hipotez testy: odpowiednia posta¢ testu FDF oraz test EFDF. Zgodnie z oby-
dwoma testami ceny zywnosci oraz ceny zywno$ci nieprzetworzonej powinny by¢
modelowane jako procesy zintegrowane w stopniu utamkowym (pomimo relatywnie
niskich oszacowan parametru d), natomiast ceny energii administrowane] spetniaja
raczej warunki procesu I(0). W przypadku cen zywnosci nieprzetworzonej obydwa
testy daja sprzeczne odpowiedzi.

W przypadku tych szeregéw czasowych, w ktorych testy wskazaly na prawdopo-
dobng integracje utamkowa, oszacowano za pomoca metody najwigkszej wiarygod-
no$ci parametry modelu ARFIMA. W tabeli 5 zamieszczono posta¢ modelu wybrana
na podstawie minimalizacji kryteriow informacyjnych (za decydujace przyjeto BIC).
Oszacowania parametru d (z wyjatkiem zywnosci) nie odbiegaja znaczaco od przy-
blizonych wartoéci otrzymanych na potrzeby testu SB-FDF za pomoca estymatora
Whittle’a (por. tabela 4).

Tabela 5.

Posta¢ modelu ARFIMA wybrana na podstawie kryterium BIC w szeregach inflacji zintegrowanych
w stopniu utamkowym

Wskaznik Posta¢ ARFIMA Warto$¢ parametru d oszacowana na pelnej probie
CPI (0,d,0) 0,41
Energia (2,d,2) 0,24
Zywno$é (1,d,0) 0,005
Zyw_przet (1,d,0) -0,26
Zyw_nprzet (1,d,0) -0,16
CPI_bez_adm (0,d,0) 0,41
Ustugi_adm (1,d,0) 0,33

Zrodto: obliczenia wlasne.
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Rysunek 2. Funkcja odpowiedzi na impuls dla modeli AR i ARFIMA(p,d,q)

Zrodo: obliczenia wlasne.

Analiza uporczywosci w ramach proceséw zintegrowanych utamkowo rozni
si¢ od ujecia stosowanego w przypadku procesoOw stacjonarnych. Gadea, Mayoral
(2006) pokazuja, ze proste, skalarne miary uporczywosci, takie jak suma wartosci
parametrow AR, stosowane czgsto przy zalozeniu, ze inflacja jest zintegrowana
w stopniu I(0), nie sg adekwatne do sytuacji, w ktorej inflacja modelowana jest za
pomocg modeli ARFIMA. Dlatego ostatnim elementem analizy jest policzenie funkcji
odpowiedzi na impuls (ang. impulse-response function, IRF)? pochodzacych z alter-
natywnych modeli: klasy AR oraz ARFIMA dla szeregdéw, w ktérych przypadku
uwzglednienie integracji utamkowej jest uzasadnione. Dzigki temu bardziej wyrazny
staje si¢ wptyw wysokos$ci parametru d na czas trwania szoku. W przypadku szeregow
czasowych zintegrowanych utamkowo do poréwnania wykorzystano modele postaci
ARFIMA(p,d,q), opisane w tabeli 5.

Zgodnie z oczekiwaniami, w przypadku wszystkich szeregdw czasowych, dla
ktorych skonstruowano model ARFIMA, impuls w tym modelu wygasa duzo wolniej
niz w przypadku modeli AR (por. rysunek 2). Wygasanie szoku w tempie wolniej-

3 Funkcje odpowiedzi na impuls dla modeli ARFIMA wygenerowano za pomocg procedury fracirf

w pakiecie Stata.
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szym od wykladniczego jest charakterystyczng cechg procesow zintegrowanych
utamkowo.

Dla celow jednoznacznego poroéwnania uporczywosci réznych szeregow czaso-
wych oraz obserwacje jej zmiany w czasie poshuzono si¢ kilkoma miarami skalarnymi.
Porownanie poszczegdlnych szeregéw czasowych przebiega na podstawie zestawienia
warto$ci funkcji odpowiedzi na impuls po 3 i po 12 miesigcach od wystapienia szoku
oraz okresu, po jakim wygasa polowa warto$ci poczatkowego szoku (HL). Wszystkie
trzy miary zostaly policzone dla pierwszej i ostatniej 9-letniej proby, aby uchwycic¢
ewentualne zmiany w trwato$ci szokdéw (por. tabela 6). Zmiany zachodzace wewnatrz
proby nie zostaly zaprezentowane aby zwiekszy¢ czytelnos¢ wynikow.

Wartosci funkcji odpowiedzi na impuls zawarte w tabeli 6 pochodza z dwoch
typéw modeli. Parametry modelu ARFIMA dostepne sa jedynie dla tych szeregow
czasowych, ktore w $wietle testu FDF generowane sg przez proces zintegrowany
w stopniu utamkowym. Mimo, ze odpowiedzi na impuls otrzymano réowniez dla
odpowiadajacych im modeli AR, to oceniamy, ze bardziej wiarygodne sg te pocho-
dzace z modelu ARFIMA. Wartosci funkcji IRF w przypadku pozostatych szeregow
czasowych policzono wylgcznie dla modelu AR. Z pordwnania nasuwajg si¢ naste-
pujace wnioski. Po pierwsze, sktadniki inflacji r6znig si¢ znacznie pod katem stopnia
uporczywosci. W pierwszej analizowanej podprobie najwyzsza uporczywoscig cha-
rakteryzujg si¢ szeregi czasowe CPI i CPI bez adm. Wyzszy stopien uporczywosci
komponentdéw na wyzszym poziomie agregacji moze wskazywaé na wystgpowanie
efektu agregacji. Relatywnie wysoka uporczywos$¢ zardéwno w krotkim jak i w dhugim
horyzoncie czasowym, w pierwszej i ostatniej podprobie, cechuje takze szereg cen
zywnosci przetworzonej. Po drugie, z porownania warto$ci funkcji IRF z pierwszej
1 ostatniej podproby mozna wysnu¢ wniosek, ze uporczywos¢ wielu komponentow
inflacji (wszystkich poza szeregami czasowymi zywnos$ci) w analizowanym okresie
spadta.

Tabela 6.
Zmiana w czasie charakterystyk funkcji odpowiedzi na impuls
Half-li
okno IRF(3) IRF(12) alflife
Wskaznik: . (w miesigcach):
estymacji:
AR(p) | ARFIMA(d) | AR(p) | ARFIMA() | AR(p) | ARFIMA(d)
1999:1-2007:12 0,099 0,278 0,000 0,130 1 2
CPI
2003:8-2012:7 0,042 0,121 0,000 0,043 1 1
1999:1-2007:12 0,092 . 0,000 . 1
Bazowa
2003:8-2012:7 0,062 . 0,000 . 1
1999:1-2007:12 -0,081 0,118 0,000 0,046 1 1
Energia
2003:8-2012:7 -0,031 0,075 0,000 0,013 1 1
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Tabela 6.
Half-li
okno IRF(3) IRF(12) alf-life
Wskaznik: . (w miesigcach):
estymacji:
AR(p) | ARFIMA(d) | AR(p) | ARFIMA(d) | AR(p) | ARFIMA(d)

. 1999:1-2007:12 0,045 0,031 0,000 0,008 1 1
Zywno$é

2003:8-2012:7 0,005 0,058 0,000 0,018 1 1
. 1999:1-2007:12 0,294 0,263 0,007 0,049 2 2
Zyw_przet

2003:8-2012:7 0,126 0,321 0,000 0,046 2 2
. 1999:1-2007:12 0,000 0,033 0,000 0,007 1 1
Zyw_nprzet

2003:8-2012:7 0,000 0,026 0,000 0,006 1 1

1999:1-2007:12 0,134 0,278 0,000 0,130 2 2
CPI_bez_adm

2003:8-2012:7 0,059 0,148 0,000 0,055 1 1

1999:1-2007:12 0,090 . 0,000 . 1
Ustugi

2003:8-2012:7 0,055 . 0,000 . 1

1999:1-2007:.12 0,128 . 0,001 . 1
Towary

2003:8-2012:7 0,032 . 0,000 . 1

1999:1-2007:12 0,082 . 0,000 . 1
Admin

2003:8-2012:7 0,436 . 0,040 . 1

1999:1-2007:12 0,088 . 0,000 . 1
Energia_adm

2003:8-2012:7 0,313 . 0,010 . 1

1999:1-2007:12 0,031 0,195 0,000 0,076 1 1
Ustugi_adm

2003:8-2012:7 0,929 0,066 0,744 0,016 29 1

Pogrubieniem zaznaczono posta¢ modelu, ktora lepiej charakteryzuje proces (na podstawie testu FDF).

Zrodo: obliczenia wiasne.

6. PODSUMOWANIE

W artykule podjeto probg oszacowania stopnia uporczywosci wystepujacej w infla-
cji mierzonej za pomoca wskaznika cen towardéw i ustug konsumpcyjnych oraz w jej
sktadowych. W tym celu wykorzystano powszechnie stosowane metody szacowania
uporczywosci bazujace na modelach klasy AR (por. Marques, 2004; Pivetta, Reis,
2007) oraz, alternatywnie, estymacje dlugiej pamigci wystepujacej w analizowanych
szeregach (por. Baillie, 1996; Koop i in., 1997; Kwiatkowski, 1999b).

Z analizy modeli klasy AR wyplywaja nast¢pujace wnioski. Po pierwsze, wystg-
puja istotne réznice w uporczywosci, mierzonej za pomocg sumy parametrow AR,
pomiedzy poszczegdlnymi komponentami inflacji. Najwyzszy stopien uporczywosci
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wystepuje w szeregach zywnosci przetworzonej, inflacji bazowej oraz ustlug admini-
strowanych.

Po drugie, w wigkszosci analizowanych szeregéw czasowych wystepuje zmiana
strukturalna, ktéra zbiega si¢ w czasie z procesem wprowadzania celu inflacyjnego
w strategii NBP. Uwzglednienie tej zmiany w modelach sprawia, ze spadek upo-
rczywosci przestaje by¢ istotny, co prowadzi do wniosku, ze obserwowany spadek
uporczywos$ci mozna przypisa¢ zmianie strukturalnej w $redniej szeregdw czasowych
inflacji.

Biorgc pod uwage mozliwos¢ wystgpowania dlugiej pamigci w szeregach cza-
sowych inflacji (por. np. Bos, 2001; Gadea, Mayoral, 2006), sprawiajacej ze mode-
lowanie ich za pomoca procesow AR moze powodowaé obciazenie szacunkow
uporczywosci, analizowane szeregi poddano testom na integracje utamkowga (Dolado,
Gonzalo, Mayoral, 2006 i 2009). Ich wyniki wskazuja, ze dlugg pamigcig charak-
teryzujg si¢ szeregi czasowe: CPI, zywnosci, energii, ustug administrowanych oraz
CPI bez cen administrowanych. Pozostale szeregi czasowe sg lepiej charakteryzowane
przez modele klasy AR z uwzgledniong zmiang strukturalna.

Dla wymienionych powyzej szeregéw czasowych oszacowano nastgpnie parame-
try modelu ARFIMA (p,d,q) i na ich podstawie wygenerowano funkcje odpowiedzi na
impuls. Zestawienie wynikow dla wszystkich szeregéw z uzyciem najbardziej wtasci-
wego modelu (AR badz ARFIMA) wskazuje na dwa gléwne wnioski. Pierwszy z nich
mowi o zrdznicowaniu komponentdéw inflacji pod katem obserwowanej uporczywosci
— najwyzsza uporczywos¢ mozna zaobserwowaé w przypadku sktadnikéw o duzym
stopniu agregacji: CPI i CPI po wylaczeniu cen administrowanych. Drugi wniosek
dotyczy zmiany uporczywosci inflacji w czasie. Na podstawie porownania wynikow
estymacji odpowiednich modeli dla komponentéw inflacji w 9-letnich podpréobach
mozna zauwazy¢, ze uporczywos¢ spadla w badanym okresie.

Wskazane w artykule réznice w stopniu uporczywosci sktadnikow inflacji sta-
nowia uzyteczng informacj¢ z punktu widzenia prowadzenia polityki pieni¢zne;j.
Szczegolnie istotng informacj¢ niesie zaobserwowany spadek uporczywosci wskazni-
koéw cen. Zaprezentowane w artykule metody nie pozwalaja jednak na jednoznaczng
identyfikacje przyczyn zaobserwowanych zmian i réznic pomigdzy uporczywoscia
poszczegolnych komponentow. Z punktu widzenia dalszych badan nad uporczywoscia
inflacji 1 jej komponentow, ciekawym zagadnieniem jest wskazanie zrodet tych roznic
na drodze analizy w klasie modeli strukturalnych.

Katarzyna Hertel — Narodowy Bank Polski,
Agnieszka Leszczynska — Narodowy Bank Polski i Uniwersytet Lodzki
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ZALACZNIK

Tabela 7.

Wskazniki cen wykorzystane w badaniu oraz ich udziat w koszyku CPI

Wskaznik CPI i jego komponenty

Uzywany skrot

Waga w koszyku
CPI w 2012 r. [%]

Wskaznik cen towarow i ustug konsumpcyjnych:
— Inflacja po wylaczeniu cen zywnosci i energii
Ustugi
Towary
— Zywnos¢ i napoje bezalkoholowe
Zywno$é przetworzona
Zywno$¢ nieprzetworzona
— Energia
oraz:

Wskaznik cen towardw i ushug konsumpcyjnych:
— CPI po wylaczeniu cen administrowanych
— Ceny administrowane
Energia administrowana
Ustugi administrowane

CPI
Bazowa
Ustugi
Towary
Zywnosé
Zyw_przet
Zyw_nprzet
Energia

CPI
CPI_bez_adm
Admin
Energia_adm
Ustugi_adm

100,0
58,2
28,6
29,6
242
13,5
10,7
17,6

100,0
86,0
14,0

9,4
4,6

Zrédlo: obliczenia whasne na podstawie danych GUS.
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UPORCZYWOSC INFLACJI I JEJ KOMPONENTOW
— BADANIE EMPIRYCZNE DLA POLSKI

Streszczenie

Artykut porusza kwesti¢ uporczywosci szeregéw czasowych inflacji i jej komponentéw (11 indek-
sow cen), ktéra wptywa na szybko$¢ powrotu do réwnowagi po ustgpieniu szoku. W tym celu wyko-
rzystano powszechnie stosowane metody szacowania uporczywosci: bazujace na modelach klasy AR
(por. Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007) oraz, alternatywnie, estymacj¢ dlugiej pamigci wystgpujacej
w analizowanych szeregach (por. Baillie 1996; Koop i in., 1997). Wyboru pomiedzy dwoma klasami
modeli dokonano na podstawie wynikow testow klasy FDF (Dolado, Gonzalo, Mayoral, 2006). W drodze
eksperymentu polegajacego na estymacji modeli w przesuwanym oknie estymacji zbadano takze zmiane
uporczywosci w czasie. Wyniki wskazuja, ze w analizowanym okresie nastapil spadek uporczywosci
wigkszo$ci szeregdw czasowych inflacji, za co w wigkszosci odpowiada zmiana strukturalna, ktora
pokrywa si¢ z okresem wprowadzania i modyfikowania strategii polityki pieni¢znej w Polsce.

Stowa kluczowe: uporczywos¢ inflacji, zdezagregowane wskazniki cen, dtuga pamig¢, test FDF

INFLATION PERSISTENCE AT DISAGGREGATED LEVEL
— EMPIRICAL STUDY FOR POLAND

Abstract

The paper aims to evaluate inflation persistence at a disaggregated level. The measures of inflation
persistence used in the exercise rely solely on time series methods of AR and long memory models (cf:
Marques, 2004; Pivetta, Reis, 2007; Baillie, 1996) and are applied to Polish CPI and its 11 components.
The choice between those two frameworks has been based on the results of the FDF test (Dolado,
Gonzalo, Mayoral, 2006). The second part of the study consisted in investigation of the dynamics of
persistence. An experiment of rolling window regressions revealed a decrease in the persistence of most
of the price indices. A plausible source of the decline was a structural change, which occurred during the
introduction of direct inflation targeting by the monetary authorities in Poland.

Key words: inflation persistence, disaggregated price indices, long memory, FDF test
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1. WSTEP

W artykule niniejszym, stanowigcym kontynuacje autorskiego opracowania?
pt. ,,Makroekonomiczny model przestgpczosci i systemu egzekucji prawa dla Polski.
Specyfikacje rownan stochastycznych i rezultaty szacowania parametréw struktural-
nych” (Florczak, 2012a), omoéwiono strukture i wlasno$ci symulacyjnej wersji modelu
WEF-CRIME. Jest to pierwsza w kraju — i jedna z nielicznych w $wiecie — konstruk-
cja tego typu, umozliwiajgca analize iloSciowg zwigzkow pomigdzy przestgpczoscia
a wszystkimi skfadowymi systemu egzekucji prawa w ramach powigzan symultanicz-
nych.

Model poszerza ramy dotychczasowych badan nad przestepczoscia w wielu
wymiarach. Po pierwsze, nie ogranicza si¢ do zbiorczego potraktowania wszystkich
ogniw sytemu — tak jak ma to miejsce w wigkszosci badan. Po drugie, objasnia klu-
czowe przeplywy pomiedzy poszczegdlnymi cze$ciami systemu z uwzglednieniem
powiazan jednoczesnych i sprzgzen zwrotnych.

Po trzecie, w odrdznieniu od badan wykorzystujacych systemy operacyjne
— ze swej natury deterministyczne (por. np. Blumstein, Larson, 1969; Noam, 1977;
Blumstein, 2007; Rouwette i in., 2007; McDowal, 2010) — parametry strukturalne
zdecydowanej wiekszosci relacji uzyskiwane sa w drodze estymacji, nie za$ kalibracji.

Po czwarte, relacje objasniajace elementy poszczegdlnych ogniw sytemu egzekucji
prawa maja charakter autorski. W trakcie koncypowania specyfikacji odpowiednich
roOwnan starano si¢ explicite uwzgledni¢ wszystkie (wiekszo$¢) adekwatne hipotezy
formutowane na gruncie rozwazan teoretycznych (por. np. Tulder, Torre, 1999).

Po pigte, w odrdéznieniu od wszystkich wcze$niejszych analiz empirycznych
— w tym réwniez przeprowadzonych za granicg — zbidr rozwazanych w niniejszym

1
2

Opracowanie powstalo w ramach realizacji autorskiego grantu MNiSW, nr 3354/B/H03/2010/38.
Czytelnik proszony jest o zapoznanie si¢ z wymienionym artykulem z przyczyn zaréwno mery-
torycznych, jak i technicznych. Ze wzglgdu na limity objgtosci niniejszego artykutu, zrezygnowano
z powtdrnego zamieszczenia w nim informacji na temat listy zmiennych i struktury powigzan modelu
WF-CRIME, ktore to informacje obecne sa w artykule poprzedzajacym.
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badaniu czynnikow wplywajacych na przestgpczos¢ jest wzglednie pelny. Dlatego
— biorac pod uwagg procedure selekcji koncowych wersji rownan, ktora przebiegata
bez arbitralnego wspomagania wyboru ostatecznego zestawu zmiennych objasniaja-
cych — wydaje sig, iz zmienne te, bardziej niz inne, utozsamia¢ mozna z dlugookre-
sowymi determinantami przest¢pczosci w Polsce. Z kolei fakt, iz zbior statystycznie
istotnych regresoroOw tworzg zmienne znajdujgce teoretyczne uzasadnienie w eko-
nomicznej teorii racjonalnego wyboru (por. np. Florczak 2012b) oraz teorii dziatan
rutynowych (por. np. Cohen, Felson, 1979, Florczak, 2012c) dowodzi ich trafnos$ci
1 przeczy wyrazanym czesto opiniom o nieadekwatnosci uwarunkowan ekonomicz-
nych — w tym zwlaszcza koncepcji kary — do opisu zjawisk zwiazanych z przestep-
czoscia.

Struktura artykutu jest nastgpujaca. W kolejnym punkcie omdéwiono podstawowe
mechanizmy regulujace funkcjonowanie polskiego systemu egzekucji prawa, ktore
dodatkowo zilustrowano adekwatnym schematem powigzan. W punkcie trzecim
zbadano wtasnosci modelu WF-CRIME poprzez zastosowanie analizy mnoznikowej
— impulsowej i podtrzymanej — wzgledem wszystkich zmiennych egzogenicznych,
opisujgcych uwarunkowania instytucjonalne oraz $rodowiskowe przestepczosci w Pol-
sce. Artykut zawiera rowniez uwagi koncowe.

2. MODEL WF-CRIME JAKO SYSTEM SYMULACYJNY

Roéwnania behawioralne, uzupelione o odpowiednie relacje tozsamosciowe
tworza system symulacyjny, w ktorym poszczegolne relacje potaczone sa w uktad
zaleznosci jednoczesnych. W szczegolnosci oznacza to, iz zasada ceferis paribus
stanowigca merytoryczny fundament dla interpretacji parametrow strukturalnych jed-
norownaniowych modeli ekonometrycznych, w przypadku symultanicznych modeli
wieloréwnaniowych traci swoj walor poznawczy i zastagpiona musi by¢ analiza mnoz-
nikowa?.

Model WF-CRIME liczy 40 réwnan, w tym 13 stochastycznych oraz 27 tozsamo-
$ci. Liczba wszystkich zmiennych egzogenicznych wynosi 39, z czego 15 stanowia
zmienne zero-jedynkowe. Nieznaczna liczba zmiennych sztucznych wprowadzonych
do modelu miata na celu zwigkszenie precyzji wyciaganych wnioskow poprzez neu-
tralizacje wplywu obserwacji nietypowych.

Poszczegolne relacje systemu charakteryzuje wysoka lgczna wspotzaleznosé:
jedynie 3 rownania tworzg grupe rownan pre-rekurencyjnych, zas 7 nalezy do grupy
rownan post-rekurencyjnych. W modelu wystepujag 3 zmienne osiowe (POZBW,
TOTALB, ZWOL), co przy jego relatywnie niewielkich rozmiarach ponownie §wiad-
czy o silnych powigzaniach jednoczesnych pomigdzy zmiennymi endogenicznymi.

3 W odroznieniu od klasycznej analizy mnoznikowej, celem analizy mnoznikowej typu mutatis

mutandis jest nie tyle badanie wlasnosci systemowych modelu, co odpowiedz na pytanie o oczekiwany
taczny wplyw spojnych dziatan z zakresu polityki spoteczno-ekonomiczne;j.
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System charakteryzuje si¢ duzg dynamikg oraz nieliniowos$cig: w licznych rownaniach
wystepuja opOznienia (az do 5-ciu okresow?) oraz schematy autoregresji, za$ posta¢
funkcyjna wickszosci relacji behawioralnych jest nieliniowa.

Z merytorycznego punktu widzenia w modelu wyr6zni¢ mozna cztery bloki row-
nan’:

1) Blok generujacy podaz przestepczosci wedtug podziatu rodzajowego, obejmujacy
nastepujace relacje: CRVIOL, CRPROP, CRREST, CRDRUNK, VIOL, PROP,
REST, LDRUNK, TOTAL, TOTALB, CRTOT, oraz CRTOTB.

2) Blok opisujacy funkcjonowanie sekcji policji, do ktorego naleza: AKTOSKB,
SKAZNIE, AKTOSK, PWYK oraz PWYKO.

3) Blok objasniajacy funkcjonowanie sekcji wymiaru sprawiedliwosci, w sktad kto-
rego wchodza nastepujace zmienne/rownania: POZBW, SKAZPOZ, SDW, PSKAZ,
SKAZDOR, SKAZOG, PSW, PSI, KARA, PSZB, PSOB, PSGB oraz SDP.

4) Blok réwnan sekcji wieziennictwa z nastgpujacymi relacjami: ZWOLWAR,
ZWOLN, ZWOL, SDWP, NREC, PRISP oraz CRPRISP.

Trzy relacje systemu — LDRUNKB, NRECB oraz ZWOLNB — maja charakter
techniczny. Okazato si¢ bowiem, iz pomimo braku bledéw kodowania oraz zgod-
no$ci zawartosci symulacyjnej bazy danych z baza estymacyjna, reszty generowane
w symulacji statycznej pakietu SIMPC nie pokrywaty si¢ z resztami uzyskanymi
w obliczeniach przeprowadzonych na etapie szacowania parametrow strukturalnych
(program RATS). Wydtuzenie $ciezki powiazan jednoczesnych poprzez wprowadzenie
dodatkowych tozsamosci (zmienne LDRUNKB, NRECB oraz ZWOLNB) pozwolito
uporac si¢ z sygnalizowanym problemem.

Rysunek 1 przedstawia schemat powigzan pomie¢dzy wszystkimi zmiennymi
endogenicznymi modelu oraz zmiennymi egzogenicznymi, kluczowymi z punktu
widzenia egzekucji prawa. W celu zachowania przejrzystosci prezentacji na wykresie
celowo pomini¢to pozainstytucjonalne zmienne egzogeniczne — oddziatujace jedynie
na réwnania przestepczosci — oraz zmienne endogeniczne nalezace do bloku rownan
pre- i post-rekurencyjnych. Chociaz zmienne pre-rekurencyjne oddziatuja na wartos$ci
przyjmowane przez zmienne nalezace do bloku réwnan tacznie wspoéltzaleznych, same
zalezg jedynie od zmiennych egzogenicznych. Natomiast zmienne wchodzace w sktad
bloku réwnan post-rekurencyjnych sg funkcja zmiennych tacznie wspotzaleznych, ale
same nie oddziatujg wtornie na wartosci przyjmowane przez te drugie. W obydwu

4 Maksymalny 5-cio letni rzad opdznieh wystepuje w rownaniu objasniajagcym zjawisko recydywy,
gdyz warunkiem koniecznym zaistnienia recydywy jest popehlienie przestepstwa w ciggu pigciu lat po
odbyciu kary pozbawienia wolnosci. Ustalenie rzgdu op6znien miato zatem charakter prawno-meryto-
ryczny (por. Florczak, 2012b).

5 Symbole zmiennych zawarto w artykule W. Florczaka ,,Makroekonomiczny model przestepczosci
i systemu egzekucji prawa dla Polski. Specyfikacje i rezultaty szacunku parametréw rownan stochastycz-
nych”, opublikowanym w ,,Przegladzie Statystycznym” (Florczak, 2012a), i stanowigcym preludium do
niniejszego artykutu.
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zatem przypadkach o wewnetrznej dynamice systemu i jego wiasnosciach decyduja
relacje tworzace blok roéwnan tacznie wspotzaleznych.

Przesledzenie struktury powigzan pozwala na pelne zrozumienie gtéwnych
mechanizméw — $Srodowiskowych i instytucjonalnych — warunkujgcych nasilenie
przestepczosci. Ponizej omowiono gtowne z nich (symbole zmiennych oraz peing
liste rownan symulacyjnej wersji modelu WF-CRIME zawarto w artykule Florczaka,
2012a).

Liczne czynniki $srodowiskowe — ekonomiczne, spoteczne, demograficzne i beha-
wioralne — oraz prawne determinujg przestepczos¢ w danym spoteczenstwie. Prze-
stepczos¢ wzgledna — mierzona liczba popetnionych czynéw karalnych na 100 tys.
ludnosci wedtug podziatu rodzajowego (CRVIOL, CRPROP, CRREST, CRDRUNK)
— po uwzglednieniu liczebno$ci populacji ogoétem przektada si¢ na liczbg popetnio-
nych oraz zgloszonych i zarejestrowanych przestgpstw ogotem (TOTALB, TOTAL).

Nawet przy niezmienionych naktadach na bezpieczenstwo publiczne zwigkszona
liczebno$¢ przestepstw skutkuje wzrostem absolutnej liczby wykrytych przypadkow,
AKTOSKB — rowniez zwigzanych z przestgpczos$cia nieletnich (SKAZNIE) — co
przypisa¢ nalezy efektowi skali. Jednakze nawet w przypadku wzrostu liczby aktow
oskarzenia, prawdopodobienstwo wykrycia przestepstwa, PWYK, maleje, gdyz liczba
popetnionych przestepstw rosnie jeszcze szybciej. W konsekwencji ostabienie wskaz-
nikéw nieuchronnosci kary (clearance rate) skutkuje dalszym wzrostem inklinacji
przestepczych w spoteczenstwie. Przy zatozeniu niezmienno$ci uwarunkowan $ro-
dowiskowych, relatywnemu wzrostowi liczby popelionych przestepstw nad liczba
przestepstw wykrytych przeciwdziata¢ mozna jedynie poprzez zwickszenie §rodkéw
na bezpieczenstwo publiczne, BSAFE. Opisana $ciezka powigzan odpowiada za blok
sprzezen jednoczesnych, w ktorym role zmiennej osiowej petni TOTALB. Oczywiscie,
w przypadku impulsu srodowiskowego destymulujacego przestepczos¢ rozumowanie
powyzsze ma przebieg analogiczny, z t r6znicg, ze termin ,,wzrost” nalezaloby zasta-
pi¢ woéwczas stowem ,,spadek”.

Sady zobowigzane sa rozpatrze¢ wszystkie zgloszone przez prokuraturg akty
oskarzenia, AKTOSK, ferujac okreslone orzeczenie wobec kazdego z nich: umorzenia,
uniewinnienia lub skazania. W tym ostatnim przypadku — ktéry decyduje o wysokosci
wskaznika wyrokow skazujacych, PSKAZ (conviction rate) — kluczowe znaczenie ma
podzial na bezwarunkowe pozbawienie wolnosci, POZBW, oraz pozostate rodzaje
sankcji karnych, SKAZPOZ. Podobnie jak w przypadku bezpieczenstwa publicznego,
ze wzgledu na efekty skali rosnagcemu strumieniowi aktow oskarzenia towarzyszy
mniej niz proporcjonalny przyrost orzeczen skazujacych: bardzo nikly w odniesieniu
do bezwzglednego pozbawienia wolnosci (elastycznos¢ 0,2) oraz wysoki (elastycz-
no$¢ 0,97) wzgledem wyrokow skazujacych na pozostate rodzaje sankcji karnych.

Liczba dorostych skazanych na bezwarunkowe pozbawienie wolno$ci, wraz
z liczbg dorostych skazanych na pozostate sankcje karne, tworza populacje skazanych
dorostych, ktéra — obok aktow oskarzenia i z pominigciem skazan nieletnich — defi-
niuje wskaznik wyrokow skazujacych, PSKAZ. Wraz ze wskaznikiem wykrywalnosci,
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PWYK, decyduje on o pelnym efekcie nieuchronnosci kary, przez ktory rozumieé
nalezy iloczyn obydwu zmiennych.

Opisana w poprzednich dwoch akapitach Sciezka powigzan identyfikuje kolejne
sprzezenie zwrotne, tym razem pomiedzy skalg przestgpczosci a efektywnoscia
systemu sagdowniczego, ktorego kluczowym ogniwem jest wskaznik wyrokoéw ska-
zujacych, PSKAZ. W warunkach egzogenicznie wywotanego wzrostu przestgpczosci
— a tym samym liczby aktéw oskarzenia — jedyng mozliwoscig zachowania wskaz-
nika wyrokéw skazujgcych na niezmienionym poziomie jest zwigckszenie naktadow
na sagdownictwo, BSAD. W przeciwnym razie dochodzi do zmniejszenia relatywne;j
liczby wyrokow skazujacych, czego efektem jest zwigkszenie poczucia bezkarnosci
przestgpcow oraz ostabienie efektu odstraszania ogolnego, a w konsekwencji — wtorny
wzrost poziomu przestepczosci.

Trzecie ogniwo efektu odstraszania ogolnego, dotkliwos$¢ kary, KARA, rowniez
znajduje si¢ w bloku sprzgzen zwrotnych, ktdrego zmienng osiowg jest liczba skazan
na bezwarunkowe pozbawienie wolnosci, POZBW. Prawdopodobienstwo skazania
na bezwarunkowe pozbawienie wolnosci, PSW, wraz ze $rednig dlugoscia orzeczo-
nego pobytu w wiezieniu, SDW, stanowia najwazniejsze komponenty zagregowanej
miary kary. Pozostale sktadowe dotkliwosci kary — prawdopodobienstwo skazania na
warunkowe pozbawienie wolnosci, PSZ, prawdopodobienstwo ograniczenia wolnosci,
PSO, oraz prawdopodobienstwo skazania na grzywne samoistng, PSGS — maja mniej-
sze znaczenie (ze wzgledu na nizsze wagi w porownaniu z PSW) dla formowania
zagregowanej dotkliwos$ci kary. Majg one przy tym charakter quasi-egzogeniczny,
gdyz sag wtorne wzgledem réwnania generujacego prawdopodobienstwo skazania na
pozostate — poza wyrokiem bezwzglgdnego pozbawienia wolnosci — rodzaje sankcji
karnych, PSI. Ich poziom jest bowiem bilansowany — za posrednictwem zmien-
nych PSZB, PSOB oraz PSGSB do warto$ci agregatu, ktory stanowi zmienna PSI.
I wreszcie, dopeliajace komponenty dotkliwosci kary — zmienne GS (wysokos¢
grzywny samoistnej), GD (wysokos¢ grzywny dodatkowej) oraz PSGD (prawdopo-
dobienstwo skazania na grzywne dodatkowa) — s3 w modelu zmiennymi egzogenicz-
nymi®.

Dekompozycja kary na wymienione powyzej kategorie umozliwia przeprowa-
dzenie spojnych analiz, ktoérych celem jest ustalenie wptywu zmian w wartos$ciach
owych kategorii na liczebno$¢ poszczegolnych rodzajow przestepstw. W odroznieniu
od dwoch wcezesniej wymienionych sktadowych ogélnego efektu odstraszania — t;.
wskaznika wykrywalnosci, PWYK, oraz wskaznika wyrokow skazujacych, PSAKZ,

6 Z punktu widzenia wysokosci efektywnej kary, KARA, przesunigcia pomiedzy alternatywnymi

rodzajami sankcji karnych w ramach ogoélnego prawdopodobienstwa skazania na pozostate rodzaje sank-
cji karnych, PSI, czyli wariancje zmiennych PSZ, PSO i PSGS maja znaczenie drugorzedne. Z powodu
braku adekwatnych danych w proponowanej operacjonalizacji dotkliwosci kary nie uwzgledniono
warunkéw pobytowych w zaktadach karnych. Czynnik ten ma jednak znaczenie wigksze znaczenie dla
pomiaru indywidualnego efektu odstraszania niz dla pomiaru efektu odstraszania ogdlnego, przy czym
prezentowane analizy dotycza drugiego z wymienionych efektow.
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ktorych wysokos¢ jest determinowana naktadami ponoszonymi w odpowiadajacych
im kompetencyjnie ogniwach systemu egzekucji prawa (odpowiednio BSAFE dla
PWYK oraz BSAD dla PSKAZ) — wysoko$¢ efektywnej kary jest funkcja naktadow
ponoszonych zaréwno w sadownictwie (BSAD), jak i tej czes$ci naktadow ponoszo-
nych w wie¢ziennictwie, ktora kierowana jest na powigkszenie istniejgcej infrastruk-
tury (LPRIS).

Ostatni blok réwnan — potaczony zmienna SDW z relacjg generujacag dotkliwosé
kary, za$ zmienng POZBW: z grupa rownan objasniajacych funkcjonowanie sagdownic-
twa — stanowig relacje opisujace makro-mechanizmy funkcjonowania wieziennictwa.
Kluczowsa, osiowa zmienng tego bloku jest liczba zwolnionych wigzniow, ZWOL,
powstajaca w wyniku zsumowania liczby przedterminowych zwolnien warunkowych,
ZWOLWAR, oraz zwolnien po uptywie zapadalnosci wyroku, ZWOLN. O ile liczeb-
nos$¢ personelu, stan infrastruktury czy stopien jej wykorzystania w wigziennictwie nie
wywieraja bezposredniego wpltywu na wysokos¢ zmiennej ZWOLN, to w przypadku
zwolnien przedterminowych sa to czynniki decydujace. W przypadku wzrostu liczby
skazanych na bezwarunkowe pozbawienie wolno$ci, mozliwo$¢ ograniczenia wysoko-
$ci zwolnien przedterminowych (w celu absorpcji nowych wigznidow) — a tym samym
zwigkszenia populacji wieziennej i ograniczenia przestepczosci poprzez efekt odstra-
szania i izolacji — daje zwickszenie naktadow na wigziennictwo, w szczeg6lnosci zas
— na zwigkszenie liczby miejsc pobytowych w zaktadach karnych.

Zmienng laczaca sekcje wieziennictwa z grupg rownan objasniajacych funk-
cjonowanie sgdownictwa jest zmienna POZBW. Jest to wielkos¢, ktora skupia
w sobie efekty zmian wszystkich ogniw systemu egzekucji prawa: bezpieczenstwa
publicznego za posrednictwem zmiennej AKTOSK; sadownictwa — poprzez zmienng
BSAD oraz wieziennictwa — za posrednictwem zmiennych ZWOLWAR oraz NREC.
Liczba 0s6b skazanych na karg bezwarunkowego pozbawienia wolnosci zasila zasob
wiezniow, ktory powstaje jako tozsamos$¢ ze zsumowania liczebno$ci populacji
wieziennej z poprzedzajacego okresu oraz liczby nowych wig¢znidow, pomniejszony
o liczbe tacznych zwolnien (warunkowych i obligatoryjnych). Natomiast od stopnia
wykorzystania przepustowosci zaktadow karnych (iloraz PRISP do LPRIS) oraz od
prawdopodobienstwa skazania na bezwzgledne pozbawienie wolnosci, PSW — a zatem
od uwarunkowan przypisanych do sekcji wigziennictwa i sgdownictwa — uzalezniona
jest Srednia dtugo$¢ orzeczonego wyroku wigzienia, SDW. Zmienna ta w dlugim
okresie determinuje $rednig dlugo$¢ wyroku osob odbywajacych kare pozbawienia
wolnosci, ktora z kolei wptywa na wielko$¢ zwolnien w trybie normalnym, ZWOLN.
Tym samym nastepuje domknigcie sprzezen zwrotnych wewnatrz bloku réwnan obja-
$niajacych funkcjonowanie sekcji wigziennictwa.

Przedstawione powyzej powigzania pomiedzy poszczegdlnymi ogniwami systemu
egzekucji prawa daja dobre wyobrazenie o stopniu ztozonosci pomiedzy nimi. Decy-
zje podejmowane na okreslonym szczeblu systemu egzekucji prawa, np. w obszarze
bezpieczenstwa publicznego, wpltywaja na dalsze ogniwa systemu: sadownictwo
1 wigziennictwo oraz oddziatuja wtornie — poprzez efekt odstraszania ogoélnego
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i indukowane nim zmiany w poziomie przestgpczosci — na sekcje bezpieczenstwa
publicznego. Jednakze zidentyfikowanie struktury powigzan jest niedostateczne, aby
podja¢ probe odpowiedzi na pytanie o ilo§ciowy wymiar owych powigzan, nawet przy
znajomosci oszacowan parametréw strukturalnych uzyskanych w poszczegdlnych
rownaniach modelu. OdpowiedZ na nie uzyska¢ mozna dopiero w wyniku przepro-
wadzenia analizy mnoznikowej, ktorej poswigcono kolejny punkt artykutu.

3. ANALIZA REAKCJI MODELU NA BODZCE

3.1. UWAGI METODOLOGICZNE

Analiza reakcji modelu na bodzce (analiza mnoznikowa) stanowi ostatni etap
prac zwigzanych z konstruowaniem wielordwnaniowych modeli ekonometrycznych.
Poprzedza¢ ona powinna etap praktycznego wykorzystania modelu, gdyz wszelkie
wewngtrzne niespojnosci, ktorych nie udato si¢ zidentyfikowaé na etapie specyfika-
cji i estymacji poszczeg6lnych rownan, moga przejawi¢ si¢ w symulacyjnej wersji
modelu reakcjami niezgodnymi z ustaleniami teoretycznymi ze strony zmiennych
endogenicznych w odpowiedzi na impulsy zadawane zmiennym egzogenicznym (por.
np. Florczak, 2004). Majac na uwadze fakt, iz cata idea modelu WF-CRIME zasadza
si¢ na tzw. podejsciu strukturalnym, z dominujaca rolg przypadajaca ustaleniom teo-
retycznym, reakcje modelu niezgodne z postulatami teoretycznymi uzna¢ nalezatoby
za dyskredytujace jego warto$¢ poznawcza.

Mnozniki sg to pochodne poszczegdlnych zmiennych endogenicznych wzgledem
wybranych zmiennych egzogenicznych:

P (D

gdzie u,, ; oznacza mnoznik m — tej zmiennej endogenicznej wzgledem k — tej zmien-
nej endogenicznej po uptywie s — okresow, m=1,...M; k=1,...,.K;s=1,...,S.

W przypadku modeli liniowych warto$ci mnoznikow mozna wyznaczy¢ w sposob
analityczny — sa one bowiem elementami postaci koncowej modelu (por. np. Welfe,
1990, s. 228-229). Analityczne rozwigzanie modelu nieliniowego wzgledem zmien-
nych endogenicznych i otrzymanie postaci koncowej jest bardzo ktopotliwe, badz
nawet niemozliwe (por. np. Gajda, 1988, s. 57-65). Dlatego tez w celu uzyskania
warto$ci mnoznikow wykorzystuje si¢ metody numeryczne.

Procedura uzyskania wartosci mnoznikéw w modelu nieliniowym sklada sig
z dwoch etapow. W pierwszym dokonuje si¢ symulacji bazowej (kontrolnej). W dru-
gim, zwigksza si¢ warto$¢ zmiennej egzogenicznej (w ogdlnym przypadku moga to
by¢ rowniez zmienne endogeniczne), wzgledem ktorej liczony jest mnoznik, o pewna
warto$¢. Wartos¢ ta nie moze by¢ zbyt mala — zaokraglenia w procesie obliczeniowym
moglyby bowiem zdominowac jej efekt. Stad najczesciej jest to impulsowy wzrost
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0 10% warto$ci w okresie startowym’. Nastepnie przeprowadza si¢ symulacje zaklo-
cong. Odchylenia postaci:

A — ymx ymv , (2)
yms

gdzie y” i y2 oznaczaja wartoéci zmiennej y,, w okresie s otrzymang odpowiednio
w symulacji zaktéconej 1 bazowej, zas A, sa relatywnymi wartoSciami mnoznikoéw
wyrazonymi jako odchylenia wzgledne (lub procentowe) od rozwigzania bazowego.

Poprzez zadawanie impulsowych zaburzen zmiennym egzogenicznym bada si¢
zatem reakcje systemu na bodzce. Wymaga si¢ przy tym, aby model generowat
odchylenia zgodne z postulatami formutowanymi na gruncie odpowiednich teorii.
Wraz z wydtuzaniem horyzontu analizy dobry model powinien réwniez, w przypadku
zaburzen impulsowych, charakteryzowac si¢ wygasaniem pierwotnego impulsu, za$
w przypadku mnoznikéw podtrzymanych odchylenia od rozwigzania bazowego
powinny wykazywaé tendencje do stabilizowania swoich bezwzglednych lub relatyw-
nych poziomow. O ile w przypadku zaburzen impulsowych analiza mnoznikowa shuzy
przede wszystkim celom diagnostycznym, o tyle w przypadku zaburzen podtrzyma-
nych wyniki analizy mnoznikowej posiadaja wymierny walor praktyczny. W rzeczy-
wistym $wiecie zjawisk przypadki, w ktorych dyskrecjonalne zmiany okreslonych
instrumentow polityki spoteczno-ekonomicznej majg charakter incydentalny i przej-
sciowy sa stosunkowo rzadkie. Znacznie czestsze sg sytuacje, w ktorych zmiany takie
maja charakter podtrzymany i dtugookresowy.

Odrebng kwestie stanowi sposOb wyznaczania rozwigzania bazowego. Mozna
je bowiem uzyska¢ w oparciu o symulacje ex-post badz ex-ante. Wykorzystanie
symulacji ex-post dla otrzymania warto$ci mnoznikéw niesie ze sobg pewne ni
ebezpieczenstwa. Po pierwsze, struktura modelu moze by¢ modyfikowana poprzez
zastosowanie warunkoéw logicznych, w sytuacjach gdy odpowiednie zmienne prze-
krocza wartosci progowe. W konsekwencji moze zaistnie¢ sytuacja, gdy symulacje
bazowe i zaktdcona dotyczy¢ beda innego uktadu rownan. Po drugie, wystepowanie
w réwnaniach zmiennych zero-jedynkowych powoduje zmiang struktury modelu
w odpowiednich okresach proby. Wiaze si¢ to z ostabianiem lub wzmacnianiem
catych sprzezen wystepujacych w systemie, co w konsekwencji doprowadzi¢ moze
nawet do niezbiezno$ci algorytmu symulacyjnego (por. np. Welfe, 1990). Ze wzgledu

7 Doda¢ nalezy, iz ze wzgledu na nieliniowo$¢ poszczeg6lnych relacji wystepujacych w modelu,
efekty wprowadzanych zaburzen nie sg proporcjonalne wzgledem wielkosci zadawanych szokow. Jed-
nakze badania empiryczne nad mechanizmami funkcjonowania gospodarki polskiej pokazuja, ze propor-
cjonalno$¢ jest zaklocona jedynie w znikomym stopniu (por. np. Welfe, Welfe, Florczak, 1996; Welfe,
Welfe, Florczak, 2004).

8 Symulacja ex-post oznacza rozwigzanie symulacyjnej wersji modelu przy wykorzystaniu danych
historycznych, natomiast symulacja ex-ante dotyczy okresdéw wybiegajacych poza okres proby estyma-
cyjne€j.
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na wymienione przyczyny, analizujgc wlasnosci modelu WF-CRIME zdecydowano
si¢ na symulacje ex-ante, w ktorym rozwigzanie bazowe dla lat 2012-2020 stanowi
wewnetrznie spdjna prognoza’.

3.2. OPIS BADANIA

W dalszych partiach niniejszej sekcji omoéwiono reakcje systemu na impulsowe
i podtrzymane zaburzenia wartosci wszystkich zmiennych egzogenicznych. W pierw-
szej kolejnosci omowiono odpowiedzi symulacyjnej wersji modelu WF-CRIME na
10% wzrost realnych naktadéw na poszczegolne czeséci systemu egzekucji prawa,
odpowiednio: (i) bezpieczenstwo publiczne, (ii) sadownictwo i (iii) wig¢ziennictwo.
Nastepnie, w celu porownania efektywnos$ci poszczegolnych ogniw systemu egzekucji
prawa, analiz¢ powtdrzono, tym razem zaburzajac wielkosci nakladow nie o 10%,
ale o 100 min. zlotych (ceny state 1995 roku). Oddzielny eksperyment przeprowa-
dzono dla oceny wptywu zwigkszenia efektywnej przepustowosci zaktadéw karnych,
poprzez powigkszenie liczby funkcjonujacych wigzien o 10%.

W celu ilosciowej oceny efektywnosci pozostatych instrumentdéw polityki karnej
analizie mnoznikowej poddano réwniez nastgpujace zmienne:

a) wysoko$¢ grzywny samoistnej, GS;
b) wysokos$¢ grzywny dodatkowej, GD;
¢) prawdopodobienstwo skazania na grzywne dodatkowa, PSGD.

Obok analizy wrazliwo$ci na zmiany instrumentoéw polityki karnej, analizg mnoz-
nikowa objeto takze egzogeniczne zmienne srodowiskowe, w podziale na nastepujace
grupy czynnikow:

a) ekonomiczne:

(i) ptace realne, W;

(i) zamozno$¢ spoteczenstwa, CSCAP;

(iii) wydatki socjalne, SOCAP;

(iv) liczba samochodow, CARS;

b) spoteczno-ekonomiczne:
(i) stopa bezrobocia, UNR;
(i1) wspotczynnik nierownosci ekonomicznych, GINI;

9 O ile konstrukcja rozwigzania bazowego (prognozy) jest interesujgcym zadaniem per se

(badawczym i praktycznym), o tyle z punktu widzenia analizy wrazliwosci na impulsy, ktérej celem
jest diagnostyka systemowych wlasnosci modelu symulacyjnego, konstrukcja prognozy ma znaczenie
drugorzedne. Trafnie kwesti¢ t¢ oddaje nastepujacy cytat zaczerpnigty z pracy Z. Czerwinskiego i in.,
1998: ,,Scenariusz bazowy nie jest ani ,,prawdziwy” ani ,,lepszy” od innych. Zostat przyjety jako pewien
punkt odniesienia dlatego, ze jest scenariuszem umiarkowanego i wzglednie zrbwnowazonego wzrostu
(...) Zbudowalismy go po to, aby poréwnaé z nim scenariusze wynikajace ze zmian parametréw i zmien-
nych egzogenicznych (autonomicznych i decyzyjnych)”.

W s$wietle powyzszej konstatacji oraz — w nie mniejszym stopniu — ze wzgledu na ograniczenia
objetosci artykulu zrezygnowano z przytoczenia zatozen i wynikow prognozy bazowe;.
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(ii1) kapitat ludzki, RWYZ,
c) spoleczne:

(i) Kkapitat spoteczny, ROZMAL;

(i1)) wspotczynnik urbanizacji, URB;
d) demograficzne i behawioralne:

(i) odsetek mlodych mezczyzn w spoteczenstwie, M1530Z7,

(il)) spozycie alkoholu, ALCOH.

Efekty zaburzen — w postaci procentowych odchylen od rozwigzania bazowego
— analizowane sg wzgledem nastepujgcych zmiennych endogenicznych!?:

1) liczby przestepstw przeciwko zdrowiu i zyciu na 100 tys. ludnosci, CRVIOL,

2) liczby przestepstw przeciwko mieniu na 100 tys. ludnosci, CRPROP,

3) liczby pozostatych przestepstw (z wykluczeniem prowadzenia pojazdow w stanie
nietrzezwosci) na 100 tys. ludnosci, CRREST,

4) liczby przestepstw ogdtem (z wykluczeniem prowadzenia pojazdow w stanie
nietrzezwosci) na 100 tys. ludnosci, CRTOTB,

5) prawdopodobienstwa wykrycia przestepstwa, PWYK,

6) prawdopodobienstwa skazania, warunkowego wzgledem wykrycia przestepstwa,

PSKAZ,

7) sredniej dotkliwo$ci orzeczonej kary, KARA,
8) liczebnosci populacji wigziennej, PRISP.

Podkresli¢ nalezy, iz celem przeprowadzonych lege artis analiz byta przede
wszystkim ocena wiasciwosci dynamicznych modelu, jego wewngtrznej spojnosci
1 zgodnosci z przestankami teoretycznymi, nie za$ dbatos¢ o realizm wprowadzanych
zaburzen. Dlatego tez w przypadku licznych zmiennych egzogenicznych — zwlaszcza
w odniesieniu do szokow impulsowych — ich 10% wzrost jest, w $wietle obserwacji
historycznych, mato realistyczny. Jednakze z powodow wymienionych w podrozdziale
poprzedzajacym zbyt niskie impulsy nie sg metodologicznie wskazane.

3.3. MNOZNIKI WZGLEDEM ZWIEKSZENIA NAKEADOW NA SYSTEM
EGZEKUCJI PRAWA ORAZ ZWIEKSZENIA LICZBY FUNKCJONUJACYCH WIEZIEN

Gloéwne instytucjonalne narzgdzia ograniczania zjawiska przestepczosci sg przypi-
sane do poszczegodlnych czesci systemu egzekucji prawa: bezpieczenstwa publicznego,
sadownictwa 1 wig¢ziennictwa. Stad zwigkszenie naktadéow na ich funkcjonowanie
skutkuje ograniczeniem przestepczosci (por. tabela 1''). Porownanie odpowiednich
mnoznikéw w podziale na poszczegolne ogniwa systemu pokazuje, iz skala redukcji

10 Ze wzgledu na limity objeto$ci artykutu dokonano tabelaryzacji wynikow analizy mnoznikowej
jedynie dla wybranych instrumentéw (tabele 1 i 2). Pozostate wyniki sa dostepne na zyczenie czytelnika.

11 Tabele przedstawiajg odchylenia procentowe zmiennych endogenicznych od rozwigzania bazo-
wego (prognozy) w odpowiedzi na impulsowe/podtrzymane szoki zewngtrzne zadawane zmiennym
egzogenicznym.
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Tabela
Mnozniki wzgledem uwarunkowan instytucjonalnych
Symbol 2012 2013 2014 2015 2016 2017 2018 2019 2020
i j Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu BSAFE
CRVIOL -2,25232 -1,16371 -0,59039 -0,29482 -0,14501 -0,07014 -0,03313 -0,01471 -0,00636
CRPROP -5,97998 -1,27152 -0,27173 -0,06047 -0,01481 -0,00413 -0,00093 0,00117 0,00093
CRREST -0,10373 0,01269 -0,00023 -0,00106 -0,00079 -0,00039 0 0,001 0,00048
CRTOTB -3,63609 -0,80975 -0,19819 -0,05587 -0,0189 -0,00735 -0,0028 0,00003 0,00029
PWYK 6,30244 0,0709 0,0173 0,0049 0,00176 0,00063 0,00017 -0,00005 -0,00006
PSKAZ 0,45376 -0,05663 -0,00899 -0,00017 0,00214 0,00268 0,00249 0,00025 0,00066
KARA -0,11798 0,01566 0,00974 0,00364 0,00038 -0,00134 -0,00254 -0,00353 -0,00225
PRISP 0,19789 0,01135 0,00096 0,00942 0,01666 0,02179 0,02354 0,01501 0,01193
Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu BSAFE
CRVIOL -2,25232 -3,3682 -3,89222 -4,10866 -4,16488 -4,13863 -4,07039 -3,98086 -3,88156
CRPROP -5,97998 -7,1841 -7,4467 -7,51352 -7,53766 -7,5518 -7,5633 -7,57316 -7,58364
CRREST -0,10373 -0,08608 -0,08116 -0,07679 -0,07132 -0,06544 -0,05901 -0,0514 -0,04416
CRTOTB -3,63609 -4,40126 -4,58395 -4,6308 -4,64035 -4,6378 -4,63039 -4,61992 -4,60899
PWYK 6,30244 6,38935 6,41937 6,43649 6,45045 6,4631 6,47558 6,48819 6,50114
PSKAZ 0,45376 0,38107 0,35623 0,34006 0,32439 0,30909 0,2933 0,27496 0,25688
KARA -0,11798 -0,10182 -0,0925 -0,08989 -0,09139 -0,09464 -0,09942 -0,10556 -0,1109
PRISP 0,19789 0,21269 0,21919 0,23527 0,25962 0,29025 0,32429 0,35199 0,37896
Mnozniki impulsowe wzgledem 10% wzrostu BSAD
CRVIOL -0,99404 -0,49889 -0,24775 -0,1213 -0,05824 -0,02703 -0,01133 -0,00246 0,00114
CRPROP -3,02885 -0,60981 -0,12113 -0,02383 -0,00481 -0,00102 0,00067 0,00438 0,00449
CRREST -2,11019 0,0246 0,00596 0,00156 0,00036 0,00009 0,00067 0,00289 0,00241
CRTOTB -2,55821 -0,37756 -0,08511 -0,02168 -0,00669 -0,00242 -0,00015 0,00338 0,00351
PWYK 0,22634 0,03309 0,00754 0,00184 0,00059 0,00022 0,00006 -0,00031 -0,0003
PSKAZ 7,45015 -0,03275 -0,00099 0,00634 0,00885 0,01008 0,00986 0,00496 0,00412
KARA -0,30191 -0,04666 -0,01829 -0,01138 -0,01003 -0,01043 -0,01202 -0,01446 -0,0121
PRISP 0,46416 0,16758 0,1006 0,08724 0,0889 0,09609 0,10074 0,0824 0,07021
Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu BSAD
CRVIOL -0,99404 -1,48099 -1,70671 -1,79694 -1,81573 -1,79758 -1,75975 -1,71063 -1,65669
CRPROP -3,02885 -3,62745 -3,74982 -3,77567 -3,77959 -3,77809 -3,77265 -3,76231 -3,75142
CRREST -2,11019 -2,08571 -2,07664 -2,06985 -2,06184 -2,05342 -2,04266 -2,02908 -2,01543
CRTOTB -2,55821 -2,92865 -3,01162 -3,02998 -3,03009 -3,02427 -3,0139 -2,99882 -2,98294
PWYK 0,22634 0,25893 0,26574 0,26663 0,26588 0,26429 0,2627 0,26034 0,25823
PSKAZ 7,45015 7,42844 7,43495 7,4454 7,45471 7,464 7,46781 7,46645 7,46454
KARA -0,30191 -0,34615 -0,36517 -0,37963 -0,39626 -0,41371 -0,43356 -0,45723 -0,4804
PRISP 0,46416 0,64029 0,75834 0,8695 0,98788 1,11891 1,26166 1,39431 1,52385
Mnozniki impulsowe wzgledem 10% wzrostu BPRIS
CRVIOL -0,00976 0,06806 0,06345 0,04412 0,02743 0,0163 0,00419 0,00635 0,00738
CRPROP -0,04307 0,12751 0,08048 0,03978 0,01851 0,00884 -0,01032 0,00405 0,00819
CRREST -0,02987 0,09441 0,03694 0,01565 0,0069 0,00322 -0,00835 0,00425 0,00489
CRTOTB -0,03601 0,11154 0,06384 0,03151 0,015 0,00734 -0,00862 0,00427 0,00694
PWYK 0,00312 -0,00975 -0,00554 -0,00269 -0,00124 -0,00076 0,00076 -0,0004 -0,0007
PSKAZ 0,1392 -0,05435 -0,01758 -0,00489 0,00057 0,00278 0,02935 0,01031 0,00595
KARA -0,04263 -0,25028 -0,10205 -0,04589 -0,02309 -0,01337 -0,00208 -0,02416 -0,0221
PRISP 1,57117 0,6248 0,28143 0,14576 0,08942 0,0665 0,1727 0,14819 0,11651
Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu BPRIS
CRVIOL -0,00976 0,06009 0,12485 0,1693 0,19577 0,21 0,21144 0,21518 0,22011
CRPROP -0,04307 0,08829 0,17181 0,21454 0,23587 0,24759 0,24077 0,24951 0,2632
CRREST -0,02987 0,06726 0,10547 0,12243 0,13042 0,13487 0,12797 0,13438 0,14198
CRTOTB -0,03601 0,07883 0,14496 0,17862 0,19548 0,20467 0,19826 0,20571 0,21649
PWYK 0,00312 -0,00689 -0,01264 -0,01549 -0,0168 -0,0177 -0,01714 -0,01778 -0,01847
PSKAZ 0,1392 0,07906 0,05863 0,05135 0,0496 0,04981 0,07636 0,08308 0,08501
KARA -0,04263 -0,29583 -0,39945 -0,44778 -0,47312 -0,48891 -0,49411 -0,52289 -0,55112
PRISP 1,57117 2,19063 2,46865 2,61099 2,69139 2,7502 2,91957 3,06853 3,18896
Mnozniki impulsowe wzgledem 10% wzrostu LPRIS
CRVIOL -0,05726 -0,00828 0,00324 0,00445 0,0034 0,00223 -0,00038 0,00109 0,00174
CRPROP -0,1038 0,01774 0,01742 0,00874 0,00379 0,00175 -0,004 0,00107 0,00234
CRREST -0,07191 0,0274 0,00942 0,00359 0,00151 0,00067 -0,00294 0,00127 0,0014
CRTOTB -0,08919 0,01929 0,01357 0,00661 0,00296 0,00139 -0,00337 0,00114 0,00196
PWYK 0,00783 -0,00168 -0,00119 -0,00044 -0,00006 -0,00008 0,00036 -0,00013 -0,00022
PSKAZ 0,03161 -0,01694 -0,00485 -0,00124 0,00006 0,00054 0,00903 0,00274 0,0015
KARA 0,20072 -0,0716 -0,02572 -0,01043 -0,0049 -0,00274 0,00052 -0,00691 -0,00613
PRISP 0,46639 0,16231 0,06527 0,03127 0,0185 0,01348 0,04902 0,04065 0,03083
Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu LPRIS
CRVIOL -0,05726 -0,06504 -0,06108 -0,0557 -0,05136 -0,0482 -0,04761 -0,04532 -0,04235
CRPROP -0,1038 -0,08598 -0,06902 -0,06043 -0,05693 -0,05557 -0,05988 -0,05881 -0,05633
CRREST -0,07191 -0,04424 -0,03498 -0,03138 -0,03019 -0,02962 -0,03278 -0,03134 -0,0297
CRTOTB -0,08919 -0,06972 -0,0564 -0,04977 -0,047 -0,04578 -0,04932 -0,048 -0,04576
PWYK 0,00783 0,00618 0,00498 0,00444 0,0041 0,00401 0,00425 0,00401 0,00383
PSKAZ 0,03161 0,01393 0,00906 0,00744 0,00783 0,00803 0,01725 0,01942 0,02014
KARA 0,20072 0,12928 0,10431 0,0946 0,09062 0,08886 0,09018 0,08368 0,07779
PRISP 0,46639 0,62585 0,68881 0,71806 0,7331 0,7435 0,79039 0,82948 0,85967

Zrodlo: obliczenia wiasne.
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przestepczosci jest bardzo zréznicowana: od praktycznie niezmienionego poziomu
— a nawet marginalnego przyrostu przestepczosci — w przypadku zwigkszenia tych
naktadéw na wigziennictwo, ktére nie powigkszaja liczby miejsc w zaktadach kar-
nych, przez permanentne obnizenie o ok. 3% ogo6lnej liczby przestepczosci per capita,
az po jej spadek o ok. 6% w przypadku trwalego zwigkszenia o 10% $rodkow kiero-
wanych do sekcji bezpieczenstwa publicznego.

Obok wymienionych réznic w skali ogoélnej reakcji modelu na zwigkszenie
naktadow na funkcjonowanie poszczegodlnych ogniw polskiego systemu egzekucji
prawa, odnotowa¢ mozna réwniez znaczace zréznicowanie wedhug rodzajow popet-
nianych przestepstw. Zwigkszenie naktadow na bezpieczenstwo publiczne jest okoto
dwukrotnie efektywniejsze z punktu widzenia walki z przestgpczo$cia pospolitg niz
analogiczne dziatanie w stosunku do sgdownictwa (w przypadku mnoznikéw pod-
trzymanych — ok. 4% spadek przestepstw przeciwko zdrowiu i zyciu oraz blisko 8%
dla przestepstw przeciwko mieniu wobec odpowiednio ok. 2% i 4% w przypadku
podwyzszenia nakladéw na sadownictwo). Z kolei dazac do ograniczenia pozostalych
rodzajow przestepstw nalezy zasila¢ system sagdowniczy, gdyz zjawisko przestgpczo-
$ci tego typu okazuje si¢ zupelnie niewrazliwe na zwigkszenie aktywnos$ci policji
1 pozostatych organdow bezpieczenstwa publicznego (w przypadku zasilenia sadow-
nictwa odnotowujemy ok. 2% spadek pozostatych rodzajow przestepstw (mnoznik
podtrzymany) wobec praktycznego braku zmian w przypadku zasilenia dodatkowymi
srodkami sekcji bezpieczenstwa publicznego).

Roéznice powyzsze wynikaja ze zréznicowania wptywu poszczegodlnych kom-
ponentdw efektu odstraszania na przestgpczos¢ wedlug podziatu rodzajowego.
Prawdopodobienstwo wykrycia, PWYK, stanowi kluczowy element efektu odstra-
szania w przypadku przestepstw pospolitych. Elastyczno$¢ przestepczosci przeciwko
zdrowiu i zyciu wzgledem PWYK jest niemal rowna sumie elastycznosci dwoch
pozostalych sktadowych efektu odstraszania: prawdopodobienstwa skazania, PSKAZ,
1 dotkliwosci kary, KARA. W przypadku przestepczosci przeciwko mieniu analo-
giczna elastycznos¢ jest nawet od owej sumy wyzsza (-0,969 (PWYK) wobec -0,407
(PSKAZ) oraz ponownie: -0,407 (KARA)). Natomiast prawdopodobienstwo wykrycia
jest w zasadzie czynnikiem irrelewantnym w przypadku pozostatych rodzajow prze-
stepczosci.

Zgodnie z wewnetrzng logika modelu, wzrost naktadow na bezpieczenstwo
publiczne powoduje najwigkszy wzrost prawdopodobienstwa wykrycia (do 6,5% dla
mnoznika podtrzymanego), zas zmiany prawdopodobienstwa skazania i dotkliwosci
kary maja charakter wtorny i sg o rzad wielkos$ci nizsze. W przypadku impulsow
zadanych naktadom na sagdownictwo najwigkszy jest natomiast przyrost prawdopodo-
bienstwa skazania (do 7,5%), ktoremu towarzyszg wtornie indukowany, marginalny
wzrost prawdopodobienstwa wykrycia (o ok. 0,25%) oraz rdwnie nieznaczny spadek
dotkliwosci kary (do -0,5%).

W odniesieniu do zmian populacji wigziennej, najwazniejszym czynnikiem — obok
wielko$ci zadawanych impulséw — jest odlegto$¢ od systemu wigziennictwa, z jakiej
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impulsy te sa zadawane. W przypadku finansowego wsparcia organdow bezpieczenstwa
publicznego, pierwotny impuls wprowadzony do subsystemu najbardziej odlegtego
od sekcji wieziennictwa przechodzi jeszcze przez subsystem sadownictwa zanim jego
wplyw uwidoczni si¢ w zmianach strategicznej kategorii dla subsystemu wigziennic-
twa, jaka jest populacja wigzniow. Stad skutki wzrostu naktadow na bezpieczenstwo
publiczne majg niewielkie przetozenie na wzrost liczby wigzniow (do 0,4%; mnoznik
podtrzymany). Z wymienionych wzgledow wyraznie wyzszy przyrost populacji wie-
ziennej nastepuje w rezultacie zwigkszenia aktywnosci sadownictwa (do 1,5%), za$
najwyzszy ma miejsce wowczas, gdy dodatkowe $rodki kierowane sa bezposrednio
do systemu wigziennictwa (3%).

Na odrgbny komentarz zastuguje fakt, iz we wszystkich przytoczonych analizach
mamy do czynienia z nieznacznym spadkiem dotkliwosci kary, KARA. Bezposrednig
tego przyczyng jest skrocenie sredniej dlugosci kary bezwarunkowego pozbawienia
wolnosci, SDW. Wywolane jest ono z jednej strony zwigkszeniem prawdopodobien-
stwa wydania wyroku skazujacego na bezwarunkowy pobyt w wiezieniu, PSW, z dru-
giej za$ pogorszeniem wskaznika wydolnosci absorpcyjnej wigziennictwa. Liczba
wiezniow rosnie, co — przy statej liczbie funkcjonujacych wigzien — prowadzi do
zwigkszenia stopnia wykorzystania istniejacych mocy absorpcyjnych, a w konsekwen-
cji skrocenia sredniej dlugosci orzekanych wyrokow wigzienia. Ostatecznie zatem
stymulujacy dotkliwos$¢ kary wzrost PSW nie jest w stanie zneutralizowaé destymulu-
jacego wpltywu zmniejszenia wysokosci SDW, co prowadzi do spadku zagregowanej
wysokosci kary.

Na podstawie przedstawionej analizy mozna byloby wyciagnaé nieuprawniony
wniosek, iz kierujac si¢ kryterium efektywnosci ekonomicznej rozwigzaniem naj-
wlasciwszym, prowadzacym do najznaczniejszego obnizenia przestgpczosci ogotem,
byloby zasilenie dodatkowymi $rodkami sekcji bezpieczenstwa publicznego. Jednakze
dotychczasowa analiza abstrahuje od wysokosci absolutnych naktadéw asygnowa-
nych na funkcjonowanie poszczegdlnych czesci systemu egzekucji prawa. 10% przy-
rost np. od kwoty 1000 (=100) nie jest bowiem rowny 10% przyrostowi od kwoty
np. 500 (=50), co w sposob pogladowy dotyka istoty problemu. Dlatego tez biorgc
pod uwage duze rdznice w wysokosci §rodkow budzetowych wydatkowanych na
poszczegodlne ogniwa systemu egzekucji prawa, jedyna szans¢ odpowiedzi na pytanie
o ich ekonomiczng efektywno$¢ daje analiza mnoznikowa przeprowadzona nie dla
zaburzen relatywnych (procentowych) ale dla wielko$ci absolutnych.

Uwagi i wnioski sformutowane w poprzednich akapitach w odniesieniu do
mnoznikdéw relatywnych pozostajg aktualne réwniez dla przypadku mnoznikéw
absolutnych, z wyjatkiem interpretacji ilosciowej. W warunkach zasilenia ta sama
kwotg sekcji bezpieczenstwa publicznego oraz sadownictwa, okazuje si¢ bowiem, iz
to drugie ogniwo systemu egzekucji prawa charakteryzuje si¢ nieco wyzsza efektyw-
noscig od pierwszego. W odniesieniu za$ do wigziennictwa, zmiana formuly analizy
nie wnosi jakosciowo innych tre$ci do wnioskow sformutowanych wezeséniej. Oka-
zuje si¢ zatem, iz asygnowanie dodatkowych $rodkéw na wieziennictwo, o ile nie
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sg one kierowane na powigkszenie puli istniejagcych miejsc w zakladach karnych,
jest rozwiagzaniem mato efektywnym, gdyz prowadzi do skrocenie sredniej dlugosci
orzekanego wyroku wiezienia, a w konsekwencji — nawet do nieznacznego wzrostu
przestepczosci.

Zwigkszenie mocy absorpcyjnych systemu wig¢ziennictwa, np. poprzez budowe
nowych wiezien, generuje jakosciowo odmienng reakcje modelu (tabela 1). Wzrost
liczebnos$ci osadzonych nie wywiera presji na wskazniki wykorzystania mocy, i tym
samym nie indukuje skrocenia sredniej dtugosci orzeczonej kary wigzienia. W kon-
sekwencji wszystkie sktadowe efektu odstraszania rosng a wraz nimi dochodzi do
spadku poziomu przestepczosci. W porownaniu z reakcja modelu na wzrost naktadow
na bezpieczenstwo publiczne czy sadownictwo, ilosciowe efekty tych dziatan sg jed-
nak bardzo niskie.

3.4. MNOZNIKI WZGLEDEM ZWIEKSZENIA WYSOKOSCI GRZYWIEN
I PRAWDOPODOBIENSTWA SKAZANIA NA GRZYWNE DODATKOWA

Do dyspozycji wymiaru sprawiedliwos$ci pozostaja inne rodzaje sankcji kar-
nych niz tylko wyrok skazujacy na bezwzgledne pozbawienie wolnosci. W modelu
WF-CRIME prawdopodobienstwa skazania na nastgpujace rodzaje sankcji: pozba-
wienie wolnosci z warunkowym zawieszeniem kary, PSZB, ograniczenie wolnosci,
PSO, oraz kara grzywny samoistnej, PSGSB, sa objasnione rownaniami przejscia
od prawdopodobienstwa skazania na pozostate rodzaje sankcji, PSKAZ, przy czym
struktura owych prawdopodobienstw zostata implicite zamrozona na poziomach
z ostatniego roku proby. Stad zmienne te nie zostaly poddane analizie mnozniko-
wej. Oprécz nich wymiar sprawiedliwosci dysponuje nastepujacymi instrumen-
tami karnymi: wysokoscig grzywny samoistnej i dodatkowej oraz czgstotliwoscia
ich stosowania.

Efekty wprowadzenia 10% impulsow sa bardzo umiarkowane i nieznacznie
wyzsze w sytuacji zwickszenia $redniej wysokosci grzywny samoistnej niz grzywny
dodatkowej. Marginalny spadek wszystkich rodzajow przestgpstw jest w pierwszej
kolejnosci wynikiem wzrostu dotkliwo$ci kary, ktora notuje przyrost do 0,17%
w przypadku podniesienia wysokos$ci grzywny samoistnej oraz do 0,12% — dla
wzrostu prawdopodobienstwa wyroku naktadajacego na sprawce obowiazek uisz-
czenia grzywny dodatkowej, tudziez zwigkszenia pieni¢znej wysokosci takiej kary.
Zaznaczy¢ nalezy jednak, iz rozwazajac mozliwos$¢ czestszego i intensywniejszego
korzystania z wymienionych instrumentow, rzeczywiste pole manewru wydaje si¢
znacznie szersze niz rozwazane w analizie 10%, za$ ewentualne efekty takich dziatan
bytyby odpowiednio wyzsze.



226 Waldemar Florczak

3.5. MNOZNIKI WZGLEDEM 10% WZROSTU ZMIENNYCH Z OBSZARU
EKONOMICZNYCH UWARUNKOWAN PRZESTEPCZOSCI

Esencjonalnym i jednocze$nie najbardziej wptywowym reprezentantem tej sfery
uwarunkowan przestepczosci sg ptace realne. Ich wzrost o 10% prowadzi do bardzo
silnych zmian w poziomach odnotowywanej przestgpczosci (por. tabela 2). Najwyzszy
— bo az 14% w przypadku mnoznikdéw podtrzymanych — spadek obserwowany jest
dla pozostalych rodzajéw przestepstw, nieco nizszy jest on dla przestgpstw przeciwko
mieniu (do 9%), za$ relatywnie najmniejszy — ale wcigz imponujaco wysoki — dla
przestepczosci przeciwko zdrowiu i zyciu (6—7%). W sumie mamy do czynienia
z niemal proporcjonalnym wzgledem zadanych impulséw spadkiem wskaznika prze-
stepczosci ogodtem.

Ten bardzo korzystny obraz wpltywu wzrostu gospodarczego na skalg przestep-
czosci znaczaco pogarszajg pozostate — poza ptacami przecietnymi — kryminogenne
aspekty wzrostu. Zamoznos$¢ spoleczenstwa jest bowiem bardzo silng stymulantg prze-
stepczosci przeciwko mieniu, co przejawia si¢ proporcjonalnym, 10% przyrostem tego
typu przestepczosci w odpowiedzi na 10% wzrost zamozno$ci. Poprzez oslabienie
efektu odstraszania, w rezultacie nasilenia przestgpczosci przeciwko mieniu, docho-
dzi rowniez do wzrostu przestepczosci przeciwko zdrowiu i zyciu (o ok. 0,5%) oraz
pozostatych rodzajow przestepstw (ale zaledwie o 0,1%). Sprawe pogarsza rowniez
wzrost liczby samochodow, ktory nalezy uwzgledni¢ w analizach nad konsekwen-
cjami wzrostu gospodarczego dla przestgpczosci. Lacznie zatem wzrost zamoznosci
oraz liczby samochodow skutkuje ok. 6,5% (6% + 0,5%) wzrostem przestepczosci
ogdlem, CRTOTB, ale z pomini¢ciem przestepstw prowadzenia pojazdéow w stanie
nietrzezwo$ci. W przypadku wskaznika przestepstw ogotem, CRTOT, uwzglednia-
jacego przestepstwa $cigane z artykutu 178a kodeksu karnego wzrost ten jest nawet
wyzszy (7-7,5%).

Pomimo wymienionych powyzej ekonomicznych stymulant przestgpczosci, efekt
netto wplywu wzrostu gospodarczego na przestgpczo$¢ pozostaje wcigz bardzo
korzystny, gdyz zsumowanie efektow wywotanych wzrostem ptac realnych, spotecznej
zamoznosci oraz liczby samochodéw daje wynik ujemny: od —3 do —2,5%. Ponadto
wydaje si¢ uzasadnione twierdzi¢, iz wraz ze wzrostem aktywnos$ci ekonomicznej,
wigksza pula $rodkow bedzie mogla by¢ kierowana rowniez na sfere socjalna, co
wptynie korzystnie na zjawisko przestepczosci, obnizajac jej poziom. Efektem skiero-
wania dodatkowych $rodkow na cele socjalne jest bowiem zmniejszenie zagregowane;j
przestepczosci o ok. 1,5%.
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Tabela 2.
Mnozniki wzgledem uwarunkowan $rodowiskowych
Symbol 2012 2013 2014 2015 2016 2017 2018 2019 2020
zmiennej Mnozniki impul wzgledem 10% wzrostu W
CRVIOL -3,61667 -1,90784 -0,98294 -0,49785 -0,24917 -0,12417 -0,06322 -0,03591 -0,02236
CRPROP -6,70189 -1,51094 -0,35155 -0,08832 -0,02502 -0,00812 -0,00497 -0,01003 -0,01082
CRREST -14,16485 -0,0404 -0,01867 -0,00785 -0,00331 -0,00145 -0,00202 -0,00605 -0,00577
CRTOTB -9,11747 -1,01943 -0,27851 -0,0886 -0,03293 -0,01375 -0,0079 -0,01036 -0,00977
PWYK 0,82991 0,08944 0,02433 0,00776 0,00297 0,00119 0,00061 0,00081 0,00086
PSKAZ -0,71401 -0,05194 -0,02176 -0,0196 -0,02108 -0,02357 -0,02328 -0,01441 -0,01162
KARA 0,53798 0,18287 0,08231 0,04506 0,03187 0,02833 0,02993 0,03432 0,03066
PRISP -0,86568 -0,47729 -0,30428 -0,24073 -0,22541 -0,23307 -0,24134 -0,2094 -0,18103
Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu
CRVIOL -3,61667 -5,4156 -6,26666 -6,62585 -6,73188 -6,70764 -6,61858 -6,49997 -6,36714
CRPROP -6,70189 -8,12848 -8,47842 -8,59233 -8,65629 -8,70658 -8,75627 -8,81301 -8,87296
CRREST -14,16485 -14,17453 -14,16912 -14,1552 -14,14031 -14,12239 -14,10492 -14,09015 -14,07499
CRTOTB -9,11747 -10,07189 -10,33755 -10,43044 -10,47708 -10,50592 -10,53012 -10,55726 -10,58504
PWYK 0,82991 0,91863 0,94115 0,94706 0,94835 0,94777 0,94674 0,946 0,94535
PSKAZ -0,71401 -0,72897 -0,69778 -0,65808 -0,61009 -0,56595 -0,51975 -0,46467 -0,40655
KARA 0,53798 0,71877 0,80049 0,84816 0,8896 0,92855 0,97153 1,02307 1,07523
PRISP -0,86568 -1,3539 -1,68481 -1,96523 -2,24148 -2,53647 -2,85393 -3,15627 -3,44808
Mnozniki impul wzgledem 10% wzrostu GINI
CRVIOL 8,86904 4,4827 2,25207 1,12197 0,55382 0,27142 0,13368 0,06956 0,03825
CRPROP 5,90012 1,29892 0,31363 0,0851 0,02653 0,00977 0,00622 0,01135 0,0117
CRREST 17,65673 0,04273 0,01964 0,0086 0,00367 0,00172 0,0022 0,00653 0,00616
CRTOTB 10,26735 1,08276 0,34733 0,13102 0,05519 0,02496 0,01349 0,01355 0,01149
PWYK -0,86226 -0,09425 -0,03023 -0,01135 -0,00468 -0,00222 -0,00127 -0,00122 -0,00097
PSKAZ 0,63584 0,05365 0,02591 0,0224 0,02371 0,02559 0,02515 0,0154 0,01257
KARA -0,53205 -0,19157 -0,08952 -0,05027 -0,03566 -0,03121 -0,0324 -0,03679 -0,03286
PRISP 091745 0,50538 0,32719 0,26078 0,24396 0,251 0,25903 0,22464 0,19453
Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu GINI
CRVIOL 8,86904 13,73791 16,20475 17,30228 17,64224 17,57183 17,28573 16,8919 16,44465
CRPROP 5,90012 7,2762 7,61973 7,72405 7,77392 7,80678 7,83721 7,87388 7,91231
CRREST 17,65673 17,62454 17,56598 17,49624 17,42456 17,34951 17,27453 17,20334 17,13125
CRTOTB 10,26735 11,3977 11,75475 11,87195 11,90342 11,89528 11,8715 11,84619 11,81899
PWYK -0,86226 -0,95109 -0,97728 -0,98392 -0,98376 -0,98044 -0,97589 -0,97125 -0,96624
PSKAZ 0,63584 0,63378 0,60306 0,565 0,51941 0,47681 0,43315 0,38158 0,32804
KARA -0,53205 -0,70956 -0,79282 -0,84266 -0,88535 -0,92452 -0,96651 -1,01525 -1,06352
PRISP 0,91745 1,43281 1,78753 2,08957 2,38572 2,69893 3,03356 3,34894 3,6512
Mnozniki impul wzgledem 10% wzrostu M1530Z
CRVIOL 4,01815 2,05981 1,04261 0,52148 0,25791 0,12654 0,0622 0,03212 0,01757
CRPROP 6,08646 1,27923 0,28682 0,06984 0,01914 0,00617 0,0031 0,00488 0,00517
CRREST -0,01465 0,01461 0,00942 0,00453 0,00203 0,00102 0,00092 0,00263 0,00266
CRTOTB 3,78221 0,88801 0,24229 0,07849 0,02972 0,01265 0,00637 0,00592 0,0051
PWYK -0,326 -0,07735 -0,02103 -0,00678 -0,0025 -0,00108 -0,0006 -0,00068 -0,00053
PSKAZ 0,25207 0,0512 0,01567 0,01015 0,01 0,01061 0,01095 0,00711 0,00559
KARA -0,20428 -0,09823 -0,04625 -0,02482 -0,01662 -0,01388 -0,01402 -0,01572 -0,01444
PRISP 0,34448 0,23453 0,15337 0,11777 0,10685 0,10808 0,11136 0,09881 0,08587
Mnozniki podtrzymane wzgledem 10% wzrostu M1530Z
CRVIOL 4,01815 6,10683 7,10004 7,4924 7,56241 7,46314 7,27823 7,05302 6,81014
CRPROP 6,08646 7,39109 7,63747 7,65027 7,61104 7,55801 7,50213 7,44814 7,39523
CRREST -0,01465 0,00516 0,02138 0,03374 0,04546 0,05588 0,06632 0,07848 0,09079
CRTOTB 3,78221 4,68773 4,90053 4,93261 4,91041 4,86763 481744 4,76645 4,71521
PWYK -0,326 -0,40181 -0,41861 -0,42018 -0,41699 -0,41231 -0,40705 -0,40152 -0,39608
PSKAZ 0,25207 0,28227 0,27209 0,25405 0,23231 0,21213 0,19214 0,16919 0,14549
KARA -0,20428 -0,29803 -0,34046 -0,36266 -0,37943 -0,39353 -0,40837 -0,42595 -0,44362
PRISP 0,34448 0,58334 0,74501 0,87491 0,99696 1,12289 1,25652 1,38263 1,50159

Zrodto: obliczenia wlasne.
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3.6. MNOZNIKI WZGLEDEM 10% WZROSTU ZMIENNYCH Z OBSZARU
SPOLECZNO-EKONOMICZNYCH UWARUNKOWAN PRZESTEPCZOSCI

Do grupy zmiennych reprezentujacych spoleczno-ekonomiczne uwarunkowania
przestepczosci przypisano nastepujace kategorie: (i) stope bezrobocia, UNR, (ii)
wspotezynnik nierowno$ci ekonomicznych, GINI, oraz udzial w populacji ogotem
0s0b z wyksztalceniem wyzszym, RWYZ.

Okazuje sig, iz zgodnie z hipoteza sprzyjajacej okazji (opportunity hypothesis)
— formutowang na gruncie teorii dziatan rutynowych — wzrost bezrobocia przektada
si¢ na nieznaczny spadek przestepczosci. Ten z pozoru niezgodny z intuicjg wynik jest
calkowicie logiczny, jesli obok przytoczonej hipotezy wzia¢ pod uwage specyfikacje
réwnania przestepczosci przeciwko zdrowiu i zyciu, CRVIOL. Gdyby bowiem zmienng
UNR pozbawi¢ atrybutow informacyjnych standardowo do niej przypisywanych, takich
jak bezwzgledne i relatywne ubostwo, czy frustracja i dezintegracja spoteczna, a zatem
pozbawic ja cech przypisywanych motywacyjnym pobudkom przestepczosci, wowczas
warto$¢ informacyjna tej kategorii ograniczy si¢ do hipotezy sprzyjajacej okazji. Fakt,
iz obok zmiennej UNR w omawianym rownaniu znajdujg si¢ takie zmienne jak realna
placa przecigtna, W, oraz wspodtczynnik nieréwnosci ekonomicznych, GINI, sprawia iz
zmienne te w sposob wyczerpujacy odzwierciedlaja wptyw motywacyjnych pobudek
przestepczosci, co w pelni thumaczy wyniki uzyskane w analizie mnoznikowe;.

Nieréownos$ci ekonomiczne, GINI, okazuja si¢ najbardziej wazaca stymulantg prze-
stepczosci ze wszystkich rozwazanych zmiennych egzogenicznych. Zwigkszenie nie-
réwnosci o 10% skutkuje dramatycznym wzrostem wszystkich typow przestepczosci
(por. tabela 2). System egzekucji prawa nie dotrzymuje kroku temu zjawisku, czego
konsekwencja jest znaczace ostabienie efektu odstraszania i wtorny przyrost prze-
stepczosci. Tak silna reakcja modelu na powigkszenie nierownosci ekonomicznych
obliguje do sformutowania wniosku, iz pozytywne efektu silnego wzrostu gospodar-
czego, indykujace zmniejszenie przestgpczosci, moga zosta¢ calkowicie zniwelowane
jesli wzrost taki ma miejsce w warunkach rosngcych nieréwnosci.

Wzrostowi odsetka ludnosci z wyksztalceniem wyzszym towarzyszy przyrost
zarejestrowanej przestepczosci, szczegdlnie widoczny dla przypadku pozostatych
rodzajow przestepstw. Fakt ten nalezy interpretowaé w kategoriach wyzszej §wiado-
mosci ofiar tego typu przestepstw, co skutkuje zwigkszeniem zgloszen na policjg, niz
przyjmowac¢ za dowdd $wiadczacy o kryminogennym efekcie wzrostu wyksztalcenia
spoteczenstwa polskiego (por. np. Florczak, 2007, 2009).

3.7. MNOZNIKI WZGLEDEM 10% WZROSTU ZMIENNYCH
Z OBSZARU SPOLECZNYCH UWARUNKOWAN PRZESTEPCZOSCI

Pogorszenie spotecznych wskaznikow rozwoju, reprezentowanych w modelu
przez relacj¢ liczby rozwodow do liczby nowo-zawartych malzenstw, ROZMAL,
jak rowniez wzmozenie procesOw urbanizacyjnych, URB, przektada si¢ na wzrost
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przestgpczosci, ale w sposdb bardzo nierdéwnomierny wzgledem réznych rodzajow
przestepstw. Z analizy wynika, iz ludno$¢ miejska jest bardziej narazona na wptyw
dezintegracji spotecznej oraz innych negatywnych skutkow urbanizacji, za§ wyni-
kajace stad frustracje spoteczne znajdujg ujScie w postaci wyzszej sktonnosci do
popehiania czynow karalnych.

Wymienione zjawiska oddziatuja bezposrednio na pozostate rodzaje przestgpstw,
za$ poprzez zmiany warto$ci poszczegolnych sktadowych efektu odstraszania — réw-
niez (ale w malo odczuwalnej skali) na przestgpczos¢ przeciwko zdrowiu i zyciu
oraz przestepczos¢ przeciwko mieniu. W przypadku zaburzenia zmiennej ROZMAL
dochodzi do wzrostu pozostatych rodzajow przestepstw o 2,5% (mnoznik podtrzy-
many), za$ impulsy wzgledem zmiennej URB skutkuja ,,prawdziwg eksplozja” tego
rodzaju przestepstw (az do 20%). W $wietle tak niepokojacego rezultatu podkre-
$li¢ nalezy jednak, iz jego ewentualne przetozenie na rzeczywisto$§¢ musialoby by¢
znacznie rozciagnigte w czasie — gdzie realng perspektywa wydaja si¢ dziesieciolecia
raczej niz lata — majac na uwadze intensywno$¢ proceséw urbanizacyjnych w minio-
nym dwudziestoleciu.

3.8. MNOZNIKI WZGLEDEM 10% WZROSTU UDZIALU
W POPULACJI MLODYCH MEZCZYZN ORAZ SPOZYCIA ALKOHOLU

Rezultaty analiz mnoznikowych wzglgdem wymienionych w tytule niniejszej
sekcji zmiennych rozwazaé nalezy nie tylko w kategoriach eksperymentu symula-
cyjnego, ale bra¢ uwaznie pod uwage przy opracowywaniu prognoz przestgpczosci
dla Polski. Spozycie alkoholu charakteryzuje si¢ bowiem wyrazng zmienno$cia, zas
duza liczba mtodych Polakow przebywajacych zarobkowo za granicg implikuje reali-
styczng ewentualnos$¢ ich powrotu do kraju w przypadku zmniejszenia mozliwosci
efektywnego zarobkowania poza granicami Polski.

Jak nalezalo przypuszcza¢ wigksza liczba mtodych mezczyzn w spoleczenstwie
skutkuje wzrostem przestgpczosci pospolitej, i to w znaczacym stopniu (do 8%).
Natomiast poziom pozostatych rodzajow przestepstw pozostaje w zasadzie indyfe-
rentny na zaburzenia warto$ci tej zmiennej (por. tabela 2).

Pomimo, ze spozycie alkoholu jest najprawdopodobniej funkcja zmiennych $ro-
dowiskowych wystepujacych w charakterze regresorow w rownaniach podazy prze-
stepczosci — co thumaczy nieobecno$¢ tej zmiennej w tychze rownaniach — to jednak
w przypadku przestepstw Sciganych na podstawie artykulu 178a kodeksu karnego
(prowadzenie pojazdu na drodze przez osobe w stanie nietrzezwosci lub pod wply-
wem Srodka odurzajacego) kategoria ta jest konieczng przestanka zaistnienia prze-
stepstwa. Dlatego tez musi by¢ explicte uwzglgdniona w réwnaniach objasniajacych
jego wariancjg.

Podwyzszone spozycie alkoholu prowadzi do znaczacego, do 7%, wzrostu prze-
stepstw $ciganych z artykutu 178a k k., i w konsekwencji — do wzrostu przestgpczosci
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ogotem, CRTOT. W odniesieniu do innych rodzajéw przestgpstw indukowane wpro-
wadzonym szokiem zmiany sa bardziej umiarkowane, gdyz oddziatywanie pierwot-
nego impulsu na ich wariancje ma charakter wtorny.

3.9. PODSUMOWANIE WYNIKOW ANALIZY MNOZNIKOWE]

Przeprowadzona analiza dowodzi, iz symulacyjna wersja modelu WF-CRIME
charakteryzuje si¢ pozadanymi wilasciwos$ciami merytoryczno-interpretacyjnymi
oraz spelnia wszystkie wymogi statystycznej akceptowalno$ci. Reakcja systemu na
zadawane szoki zgodna jest z przestankami teoretycznymi i logicznymi, za§ war-
tosci mnoznikdéw impulsowych wygasajg i powracaja po kilku okresach do swych
bazowych poziomdéw. Pomimo silnych zalezno$ci jednoczesnych i licznych op6znien
w nim wystepujacych, model charakteryzuje si¢ zatem wilasciwa dynamika.

Poréwnanie reakcji systemu — za punkt odniesienia biorgc poziom przestgpczosci
— na szoki zadawane instrumentom polityki karnej z zaburzeniami uwarunkowan
zewngtrznych wskazuje na nizszg skutecznos¢ oddzialywania na zjawisko przestep-
czosci tych pierwszych. Sposréd dostepnych srodkéw administracyjnego oddziaty-
wania na przestepczo$¢ najbardziej efektywne w obecnych warunkach wydaje si¢
w pierwszej kolejnosci zwickszenie naktadow na sadownictwo, nastgpnie za$ na
bezpieczenstwo publiczne. Asygnowanie dodatkowych funduszy na wigziennictwo
jest natomiast nieefektywne, o ile nie sa one kierowane na rozbudowe istniejacego
potencjatu dostepnych miejsc w zaktadach karnych.

Sposrod srodowiskowych uwarunkowan przestgpczosci czynnikami, ktore w swie-
tle przeprowadzonych analiz okazaty si¢ najbardziej wazgcymi dla ksztattowania skali
przestepczosci, w pierwszej kolejnosci wymieni¢ nalezy nieréwnosci ekonomiczne
oraz place realne. Oznacza to, ze akceleracja wzrostu gospodarczego skutkuje spad-
kiem przestgpczosci tylko pod warunkiem, gdy nie odbywa si¢ ona kosztem narastania
dysproporcji dochodowych w spoteczenstwie. Do innych bardzo waznych egzoge-
nicznych determinant przestepczosci, ktore potencjalnie moga silnie oddziatywaé na
skale przestgpczosci w biezgcym dziesigcioleciu, zaliczy¢ nalezy pochodne wzrostu
gospodarczego (spoteczna zamozno$¢ i liczba samochoddéw) oraz wybrane czynniki
spoteczne 1 demograficzne (odsetek ludnosci z wyksztalceniem wyzszym oraz udziat
w populacji mtodych mezczyzn).

Wiasciwosci symulacyjnej wersji modelu WF-CRIME zgodne z postulatami
merytorycznymi i statystycznymi uprawomocniajg sformutowanie koncowego wnio-
sku o pelnej przydatnosci modelu do zastosowan praktycznych!2,

12 Prognoze przestepczosci w Polsce do roku 2020 wraz z alternatywnymi scenariuszami symu-
lacyjnymi, zaktadajacymi tagodzenie/zaostrzenie polityki karnej, jak réwniez pogorszenie/poprawe
srodowiskowych uwarunkowan przestepczosci, przedstawiono w artykule W. Florczaka, 2013 pt. ,,Prze-
stepczo$¢ w Polsce do roku 2020. Wyniki alternatywnych scenariuszy instytucjonalnych i srodowisko-
wych uwarunkowan przestgpczosci” w tomie XXXIV ,,Archiwum Kryminologii” (Florczak, 2013).
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4. UWAGI KONCOWE

Chociaz liczne wnioski formutowane byly w opracowaniu na biezaco, w trak-
cie omawiania poszczegolnych zagadnien, warto na zakonczenie zwrdci¢ uwage na
szczegllnie wazkg cechg polskiego systemu egzekucji prawa, jaka jest asygnowanie
srodkow publicznych na jego funkcjonowanie. Zaré6wno analiza jednowymiarowa,
jak i wielowymiarowa analiza mnoznikowa, dokonana przy uzyciu symulacyjnego
modelu WF-CRIME, wskazuja, ze naktady na system egzekucji prawa sg — przynaj-
mniej w odniesieniu do wigziennictwa — oderwane od skali cigzacych na nim zobo-
wigzan. Wydaje sie, iz zerwanie z domyslng zasada ,,urawnitowki” w asygnowaniu
publicznego pienigdza na poszczegdlne ogniwa systemu egzekucji prawa mogloby
wydatnie zwigkszy¢ jego efektywno$¢. Podkresli¢ nalezy jednak, iz rozstrzyganie co
do kierunku, jak i wysokos$ci ewentualnych przekierowan wymagaloby kazdorazowo
przeprowadzania odpowiednich analiz, gdyz zidentyfikowana struktura (nie)efektyw-
no$ci nie jest dana raz na zawsze i podlega zmianom wraz ze zmianami poziomu
instrumentow, do ktorych nalezg w pierwszej kolejnosci naktady na funkcjonowanie
poszczegodlnych czesci systemu egzekucji prawa. Zaproponowany model mogiby
w duzym stopniu wspomoc analize efektywnosci polskiego systemu sprawiedliwosci.

Istniejg liczne mozliwosci rozbudowy 1 ulepszenia przedstawionego systemu
symulacyjnego. Mozliwe kierunku dalszych prac moga obejmowac takie zagadnienia
jak:

a) Endogenizacje wybranych zmiennych egzogenicznych, np. poprzez sprzezenie
modelu WF-CRIME z istniejacymi modelami gospodarki narodowej Polski czy
modelami objasniajacymi procesy spoteczne i demograficzne. Dzigki takiemu
zabiegowi mozna byloby ograniczy¢ stopien arbitralno$ci zatozen w odniesieniu
do warto$ci zmiennych egzogenicznych w trakcie opracowania prognoz i scena-
riuszy symulacyjnych.

b) Dalsza dezagregacje relacji w ramach kazdego ogniwa, czyli bardziej szczegdtowe
uwzglednienie poszczegdlnych zwiazkow i powigzan pomigdzy nimi.

¢) Zastosowanie funkcji produkcji do objasnienia funkcjonowania systemow bezpie-
czenstwa publicznego (policji), sadownictwa 1 wigziennictwa.

d) Wprowadzenie odrebnego podsystemu objasniajagcego funkcjonowanie
prokuratury.

e) Objasnienie poszczegodlnych typow przestepstw.

f) Obliczenie zdezagregowanych komponentow efektu odstraszania w odniesieniu
do poszczegolnych typodw/grup przestepstw, itp.

g) Analiz¢ faktycznego — w odréznieniu do rejestrowanego — poziomu przeste-
pczoscei.

Realizacja wymienionych powyzej, jak i ewentualnie innych zadan, wymaga-
laby zgromadzenia informacji, ktore nie sa udostgpnione do wiadomosci publicz-
nej. Ponadto skala wymienionych problemoéw, ich specyfika i zakres merytoryczny
sprawiaja, iz przeprowadzenie odpowiednich badan byloby wyzwaniem naukowym
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o duzej warto$ci praktycznej. Jednakze rzetelne badania w zasygnalizowanych tema-
tach wymagalyby wspotpracy i koordynacji organizacyjno-naukowej zespotu krymi-
nologéw, ekonomistow, ekonometrykow, prawnikow oraz praktykow pracujacych na
wszystkich etapach systemu egzekucji prawa, jak rowniez dostepu do szczegdétowych
informacji gromadzonych w resortach bezpieczenstwa publicznego i wymiaru spra-
wiedliwosci.
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MAKROEKONOMICZNY MODEL PRZESTEPCZOSCI I SYSTEMU EGZEKUCJI PRAWA
DLA POLSKI. STRUKTURA I WEASNOSCI W SWIETLE ANALIZY MNOZNIKOWEJ

Streszczenie

W artykule, stanowigcym kontynuacj¢ autorskiego opracowania pt. ,,Makroekonomiczny model
przestepczoscei i systemu egzekucji prawa dla Polski. Specyfikacje i rezultaty szacunku parametrow
réwnan stochastycznych”, omowiono struktur¢ i wlasnosci symulacyjnej wersji modelu WF-CRIME.
Jest to pierwsza w kraju — i jedna z nielicznych w §wiecie — konstrukcja tego typu, umozliwiajaca ana-
lizg ilosciowa zwiazkoéw pomiedzy przestgpczoscia a wszystkimi sktadowymi systemu egzekucji prawa
w ramach powigzan symultanicznych.

Przeprowadzona analiza dowodzi, iz model charakteryzuje si¢ pozadanymi wlasciwosciami meryto-
ryczno-interpretacyjnymi oraz spetnia wszystkie wymogi statystycznej akceptowalnosci. Reakcja systemu
na zadawane szoki zgodna jest z przestankami teoretycznymi i logicznymi, za§ warto§ci mnoznikow
impulsowych wygasaja i powracajg po kilku okresach do swych bazowych pozioméw. Pomimo silnych
zaleznos$ci jednoczesnych i licznych opdznien w nim wystepujacych, model charakteryzuje si¢ zatem
wilasciwa dynamika, co pozwala sformutowac wniosek o jego przydatnosci do zastosowan praktycznych
prognostyczno-symulacyjnych.

Porownanie reakcji systemu — za punkt odniesienia biorgc poziom przestgpczosci — na szoki zada-
wane instrumentom polityki karnej z zaburzeniami uwarunkowan zewngtrznych wskazuje na nizsza
skuteczno$¢ oddziatywania na zjawisko przestgpczosci tych pierwszych. Sposrod dostepnych srodkéw
administracyjnego oddziatywania na przestepczo$¢ najbardziej efektywne w obecnych warunkach wydaje
si¢ w pierwszej kolejnosci zwickszenie naktadow na sadownictwo, nastepnie za$ na bezpieczenstwo
publiczne.

Stowa kluczowe: przestepczosé, uwarunkowania przestgpczosci, wielorownaniowe modele ekono-
metryczne, analiza mnoznikowa, wlasnosci modelu
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MACROECONOMIC MODEL OF CRIME AND OF THE LAW ENFORCEMENT SYSTEM
FOR POLAND. STRUCTURE AND PROPERTIES IN THE LIGHT OF MULTIPLIER ANALY SIS

Abstract

In this article, being a continuation to Macroeconomic model of crime and of the law enforcement
system for Poland. Equations’ specification and the results by the same author, are discussed the structure
and the properties of the WF-CRIME model of the Polish law enforcement system. The model is the very
first attempt in Poland — and one of few such constructs in the world — to embrace all the chains of the
criminal justice system within a macroeconometric framework.

The multiplier analyses performed on the model testify to its desirable — both essential and statistical
— properties. Much as simultaneous, nonlinear and dynamic the model is, it still responds to shocks in an
adequate manner, which proves its practical value.

Comparison of the model’s responses to both legal and environmental exogenous shocks shows that
the efficiency of the former factors in reducing crime is much lower than that of the latter. From among
the available administrative measures of affecting crime it seems sensible to shift more means in the
first place to the justice, with the public safety to follow, whereas increasing expenditure on the prison
system seems ineffective.

Key words: crime, determinants of crime, multi-equation econometric models, multiplier analysis,
model properties
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WNIOSKOWANIE O RZEDZIE KOINTEGRACII DLA MODELU VEC
ZE SKLADNIKIEM LOSOWYM Z ROZKELADU S;; JOHNSONA!

1. WPROWADZENIE

Whnioskowanie o rzg¢dzie kointegracji za pomoca statystyki opartej na regule
ilorazu wiarygodno$ci przeprowadzane jest najczesciej przy zatozeniu, ze skladnik
losowy jest generowany przez wielowymiarowy proces gaussowskiego biatego szumu.
Weryfikacja tego zatozenia w praktyce modelowania szeregdw zintegrowanych
wymusza zwykle uwzglednienie w modelu VAR wielu zmiennych sztucznych dla
odpowiednich obserwacji nietypowych. Jednak konsekwencja wlaczenia do modelu
zmiennych sztucznych i pominiecia informacji zwigzanej z obserwacjami zakwa-
lifikowanymi jako nietypowe jest spadek mocy testu, co w malolicznych probach
moze nazbyt czesto prowadzi¢ do uzyskania wskazan testu, ktéore nie odpowiadajg
procesowi generujagcemu system. Interesujace jest zatem rozwazenie mozliwosci
wnioskowania o rzedzie kointegracji przed ewentualnym uwzglednieniem w modelu
zmiennych sztucznych i zbadanie wlasciwos$ci rozwazanych testow matoprobkowych
rzedu kointegracji, gdy sktadnik losowy jest generowany przez rozktad skosny, lepto-
albo platykurtyczny.

Statystyka ilorazu wiarygodnosci, jak rowniez estymator parametrow struktural-
nych, wyprowadzone sg przy zalozeniu, ze sktadnik losowy generowany jest przez
wielowymiarowy proces gaussowskiego bialego szumu — g ~N,(0; Q). Jednakze ich
rozktady asymptotyczne zostaly wywiedzione dla bardziej ogolnego zalozenia, ze
&~ I1ID(0; Q) (zob. Johansen, 1996, s. 141). Stad uchylenie zatozenia &, ~N,(0; Q)
nie zaburza asymptotycznych wiasciwosci testow, gdy g, ~ IID(0; Q), cho¢ moze
prowadzi¢ do zmiany matoprobkowych wlasciwosci statystyk oraz estymatorow
parametréw (por. np. Gonzalo, 1994). Toda (1994, 1995) formutuje przypuszcze-
nie, ze matoprébkowe wilasciwosci testu LR rzgdu kointegracji ulegng pogorszeniu,

I Artykut przedstawia wybrane wyniki z rozprawy doktorskiej autora pt. ,,Matoprobkowe wniosko-

wanie o rzgdzie kointegracji”’, obronionej w 2009 roku na Wydziale Ekonomiczno-Socjologicznym Uni-
wersytetu Lodzkiego. Praca naukowa finansowana ze srodkéw MNiSW jako projekt badawczy nr N111
019 31/2139 pt.: ,,Matoprobkowe wnioskowanie o rzedzie kointegracji”. Autor pragnie podzigkowaé
Recenzentom za wniesione uwagi.
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gdy sktadnik losowy procesu generujacego dane nie bedzie pochodzit z rozktadu
normalnego.

W artykule przedstawione zostang wyniki analiz Monte Carlo wlasnosci testow
rzgdu kointegracji, gdy sktadnik losowy nie jest generowany przez proces bialoszu-
mowy, lecz pochodzi z rozktadu skosnego, lepto- albo platykurtycznego, nalezacego
do rodziny rozktadéw Sy zaproponowanej przez Johnsona (1949). Skosno$¢ oraz
leptokurtycznos$¢ rozktadu reszt sa typowymi cechami modelu VAR na przyktad
w przypadku modelowania zmiennych z rynkow finansowych. Uwzglednienie tych
cech explicite prowadzi do hybrydowych modeli VEC, w ktérych reszty generowane
sa za pomoca procesu SV lub zawieraja efekt ARCH (zob. Pajor, 2006). W cze-
$ci 2. omowiono sposob generowania zmiennej z rozktadu Sy oraz, na przyktadzie,
przedstawiono uzyteczno$¢ tego rozktadu do opisu niegaussowskiego rozktadu reszt.
Czgs¢ 3. przedstawia wyniki analiz Monte Carlo wlasno$ci matoprobkowych testow
rzedu kointegracji. Czg$¢ 4. zawiera wnioski podsumowujace badanie.

2. ROZKLAD Sy A ROZKEAD EMPIRYCZNY RESZT

Analiz¢ Monte Carlo matoprébkowych wilasnosci testow rzedu kointegracji, gdy
sktadnik losowy jest generowany przez rozklad skosny, lepto- albo platykurtyczny
przeprowadzono za pomoca rozktadu S;; zaproponowanego przez Johnsona (1949).
Rozktad ten posiada cztery niezalezne momenty, jest okreslony na dziedzinie liczb
rzeczywistych, zmienna z tego rozkladu powstaje w wyniku przeksztalcenia zmienne;j
z rozktadu normalnego.

Zmienne z rodziny rozkladow zaproponowanych przez Johnsona (1949) otrzymy-
wane sg w wyniku zastosowania przeksztalcenia zaproponowanego przez Edgewortha
(1898):

zt=a3+a4f(""“l} (1)

a,

gdzie z, jest zmienng pochodzacy ze standaryzowanego rozktadu normalnego, a; i a, to
parametry odpowiednio wartos$ci oczekiwanej i wariancji, parametry as i a, okreslaja,
skosno$¢ i kurtozg zmiennej x,, przy zatozeniu symetrycznosci funkcji transformacji
(zob. Johnson, 1949), x, jest zmienng pochodzaca z rozktadu konstruowanego, a f'(-)
oznacza funkcje, zalezng od okreslonej liczby parametrow. Zmienna z rozktadu Sy,
oznaczona symbolem x,, definiowana jest za pomoca nastepujacego przeksztatcenia:

12

2
z,=a3+a4sinhl[x’_a‘j=a3+a4log [x’_a‘j{[x’_a‘J +1J )
a2 a2 a2
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skad wynika, ze:

a

x, =aq, +%<e(z,—a3)/a4 _e‘(zz‘aS)/% ) =q +%Sinh(zf — 3J‘ (3)
a4

Zmienna z rozktadu S;; posiada cztery niezalezne momenty, ktore sa okreslone
jako (por. Johnson, 1949):

u' =—c/*sinhc,, (4)
t, =(c,=1)(¢, cosh2c, +1)/2, (5)
u=—c’ (c] —1)2 (cl (c1 +2)sinh 3¢, +3sinhc, )/4, 6)

1, =(c, —1)2 (cf (014 +2¢ +3¢] —3)cosh4c2 +4c! (c1 +2)cosh 2¢c, +3(201 +1))/8, N

gdzie u; oznacza moment centralny rzedu i, 4’ to moment zwykly rzedu i, ¢, = e
oraz ¢, = asz [ as. Odpowiedni wybér parametréw ay, ..., a, umozliwia zatem kon-
strukcje zmiennej z rozktadu S, (g ;u,:6%;b, ) o zadanych czterech pierwszych
momentach dla okre$lonego obszaru w przestrzeni, wyznaczonej przez kwadrat
trzeciego momentu standaryzowanego (B*) i czwarty moment standaryzowany (b,),
ograniczonego linig b, — by — 1= 0 dla rozktadow otrzymywanych w wyniku prze-
ksztatcenia logarytmiczno-normalnego (por. Johnson, 1949).

Rysunek A1l (zob. aneks) stanowi przyktad histogramu standaryzowanych reszt
rownania w modelu VECM bez zmiennych sztucznych, dla ktérego jednowymiarowe
testy normalnosci odrzucajg hipoteze, ze reszty te mogg by¢ realizacjami procesu
gaussowskiego bialego szumu. Graniczny poziom istotnosci jest bliski zera, co wynika
z faktu, Zze rozklad reszt jest leptokurtyczny i lewostronnie skosny. W tle rysunku
Al pokazano histogram standaryzowanego rozktadu normalnego. Z kolei rysunek A2
zestawia histogramy rozktadu Sy oraz normalnego.
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3. WEASCIWOSCI METOD WNIOSKOWANIA MALOPROBKOWEGO
DLA SKEADNIKA LOSOWEGO Z ROZKEADU S,

Porownanie wtasciwosci testow przeprowadzono dla sktadnika losowego pocho-
dzacego z rozktadu S; (0;1;-0,75;6), gdzie a;=0,5617, a,=1,4025, a;=0,5923
i a4=1,7682, oraz skladnika losowego generowanego przez proces gaussowskiego
bialego szumu. Badanie znieksztatlcenia rozmiaru testow wykonano dla systemu
zawierajacego pie¢ zmiennych bedacych realizacjg procesu zintegrowanego w stopniu
pierwszym oraz cztery wspoélne trendy stochastyczne. Zatozono, ze wartos¢ ocze-
kiwana zmiennych moze by¢ niezerowa i nie wystgpuje trend liniowy w poziomie
zmiennych, zatem jedynym skladnikiem deterministycznym jest stata ograniczona do
przestrzeni kointegrujacej wektorowego modelu korekty btedem (VEC), postaci:

Ay, :(yHB‘HP)AT +Ay, ' +¢, )]

gdzie y, = [yvi; Y2 ..- Vpd, A 1 B sa macierzami parametréw o wymiarach P x R
1 petnego rzedu, I';| jest macierzg parametréw o wymiarach P x P, ¢ jest R-elemento-
wym wektorem parametrow, a R oznacza rzad kointegracji.

Porownanie rozmiaru empirycznego i mocy przeprowadzono dla siedmiu testow:
(1) standardowego testu ilorazu wiarygodnosci — LR (Johansen, 1988), (ii) testu LR
z poprawkg Bartletta — LRBC (Johansen, 2002), (iii) testu LR z poprawka Reinsela
i Ahna — LR®1 (Reinsel, Ahn, 1989, 1992; Reimers, 1992), (iv) testu LR z poprawka
Cheunga i Laia — LR (Cheung, Lai, 1993), (v) testu LR z poprawka Hansena i Rah-
beka — LRR (Hansen, Rahbek 2002), (vi) bootstrapowego testu LR — LR? (Swensen,
2006), (vii) bootstrapowego testu LR z poprawka Bartletta — LRECE (Keblowski,
2009, 2013). W kazdym eksperymencie wyznaczano 10 tys. replikacji. Dla przyjetego
rozmiaru nominalnego testu 5%, odchylenie standardowe rozmiaru wynosi wowczas
0,0022 (zob. szerszy opis testow i eksperymentéw Monte Carlo w: Kebtowski,
2013).

Eksperymenty zakodowane zostaty w jezyku programowania RATS 6.3 (kod Zr6-
dtowy w: Keblowski, 2009). Obliczenia przeprowadzano na komputerze klasy Intel
Core2 1,83GHz. Czas trwania pojedynczego eksperymentu Monte Carlo (tj. tgcznie
dla 1,0e*-1,0€3 = 1,0¢7 replikacji) dla 7= 50 oraz T = 100 wyniost odpowiednio okoto
20 1 36 godzin.

Porownanie znieksztatcenia rozmiaru matoprobkowych testow rzedu kointegracji
przeprowadzono za pomocg procesu (8), gdzie wartosci startowe pochodza ze stan-
daryzowanego rozktadu normalnego, a pierwsze sto obserwacji jest odrzucanych.
Parametry procesu generujacego dane (DGP) w wersji bazowej (P =5, R = 1) okre-
$lono jako: B=[1 0 -1 0 0], A=[a 0 0 0 0]T, =1, T =C_I oraz g ~N,(0; )
i Q=1 Przyj¢to dtugos¢ proby 7= 50. Wyniki przedstawiono w tabelach 1. i 2. dla:
szybkosci mechanizmu korekty bledem (parametr a, wyniki w wierszach) oraz sity
efektow krotkookresowych (parametr &, wyniki w kolumnach).
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Tabela 1.

Empiryczny rozmiar (w %) testow matoprobkowych, P=5, R=1, =50, DGP (8),
sktadnik losowy generowany przez rozktad Si;(0; 1;-0,75;6)

o\ & 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9
LR 8,5 9,7 17,0 314 67,5 98,9
LRBC 0,8 0,5 0,7 0,9 11 2,6
LRRA 0,3 0,4 1,1 3.4 17,1 81,4
0,1  LRC 0,5 0,5 1,7 45 20,8 84,8
LRHR 2.4 2.8 6,1 13,2 41,6 94,9
LR 0,2 0,2 0,3 0,6 1,0 8,5
LRBCB 0,3 0,3 0,4 0,7 1,0 12
LR 9,6 11,9 19,8 35,7 68,7 98,3
LRBC 1,0 1,0 12 1,4 2,5 2,5
LRRA 0,5 0,8 1,6 44 19,9 78,9
0,2  LRC 0,7 11 2,2 5,6 23,8 82,4
LRHR 2,8 3,9 7,1 16,0 44,8 93,4
LR? 0,4 0,5 0,6 0,7 2,1 10,0
LRBCB 0,5 0,6 0,7 1,0 2,0 1,9
LR 13,0 15,9 24,3 39,7 70,1 96,6
LRBC 1.8 1,9 2.3 3,1 4.4 1,7
LRRA 0,6 1,0 2,0 6,0 23,5 70,6
04  LRCL 1,0 1,5 2,9 7,7 27,7 74,8
LRHR 4,1 5.6 94 20,1 47,6 89,3
LRB 0,6 0,7 0.8 L5 35 9.4
LRBCB 0,9 0,9 1,2 2,1 3,9 1,8
LR 15,5 17,6 26,5 403 69,0 95,5
LRBC 2,4 2,9 3,7 4.9 4,6 12
LRRA 0,9 1,3 3,0 7,6 23,6 66,6
0,6  LRCL 1,2 1,8 4,0 9,6 27,3 71,1
LRHR 51 6,1 11,3 21,9 473 86,7
LR? 0,9 0,9 1,5 2,5 42 8,9
LRBCB 11 1,3 2,1 33 45 1,6
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LR 16,5 19,1 26,8 42,1 68,0 95,3

LRBC 34 3,7 4,2 5,6 4,9 1,1

LRRA 1,4 1,7 3,0 8,3 23,8 64,6

-0,8 LRCL 1,9 2,3 4,0 10,1 273 69,4
LRHR 5,8 7,4 11,6 23,0 46,6 85,8

LRB 1,2 1,4 1,6 24 4,8 9,3

LRBCB 1,7 1,8 2,2 3,6 5,4 1,9

LR 16,7 19,7 274 42,4 67,5 95,4

LR5C 3,5 3,8 4,9 5,7 4,6 0,9

LRR4 1,0 1,6 3,6 8,4 22,3 64,7

-0,9 LRCL 1,4 2,3 4,6 10,5 25,8 69,3
LRHAR 6,3 7,2 12,3 22,4 45,6 85,5

LR? 1,1 1,6 1,9 2,8 4,5 9,0

LRBCB 1,4 1,9 2,6 3,7 5,0 1,7

Tabela 2.
Empiryczny rozmiar (w %) testow matoprobkowych, P=5, R=1, T'=50, DGP (8),
sktadnik losowy generowany przez proces gaussowskiego biatego szumu

a\¢ 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9

LR 7.4 9,9 16,4 32,8 66,0 98,9

LRBC 0,5 0,6 0,8 1,0 1,2 2,9

LRR4 0,2 0,5 1,1 3,7 17,0 81,2

-0,1 LRCL 0,3 0,5 1,4 4,8 20,7 84,5
LRHR 1,9 2,5 5,2 14,2 41,8 94,9

LR? 0,2 0,2 0,5 0,5 1,2 8,6

LRBCB 0,2 0,3 0,6 0,7 1,0 1,2

LR 9,4 11,9 19,4 36,0 69,8 98,4

LRBC 0,9 0,9 1,2 1,4 2,5 2,6

LRRA 0,4 0,6 1,4 4,5 20,3 79,2

-0,2 LR 0,6 0,8 1,8 5,8 24,5 83,1
LRHR 24 3,6 7,0 15,9 45,7 93,9

LRB 0,4 0,4 0,5 0,7 1,8 10,0

LRBCB 04 0,5 0,7 1,0 1,9 1,7
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Tabela 2.
LR 13,2 15,6 24,4 40,6 70,6 97,0
LRBC 1,8 1,9 2,5 34 4,2 1,8
LRRA 0,8 1,0 2,5 6,7 23,6 71,3
-0,4 LR 1,2 1,4 3,3 8,5 27,6 75,9
LRIR 42 53 9,6 20,4 48,4 89,4
LRB 0,6 0,7 1,0 1,5 3,6 9,5
LRBCB 0,9 0,9 1,4 2,1 3,8 1,8
LR 15,0 17,8 25,5 41,7 68,4 96,0
LRBC 24 2,7 33 4,6 49 1,5
LR/ 0,9 1,2 2,9 7.9 23,1 67,0
-0,6 LRCL 1,3 1,7 3,7 9,9 27,2 71,8
LRHR 47 6,3 10,5 222 475 87,4
LRB 0,8 0,9 1,3 2,2 4,0 9,2
LRBCB 1,0 1,3 1,8 3,0 4.4 1,7
LR 15,5 19,5 27,3 42,6 69,0 95,8
LRBC 2,8 3,5 4,5 5,0 5,0 1,0
LRRA 0,9 1,4 33 7,9 23,3 66,0
-0,8 LRCL 1,3 1,8 43 9,7 27,1 70,3
LRHR 5,0 7,1 11,6 22,2 47,2 86,8
LRE 1,0 1,1 1,8 2,7 4,6 9,3
LRBCB 1,2 1,4 2,3 3,4 5,1 1,6
LR 16,3 18,5 28,3 42,4 67,8 95,3
LRBC 3,5 3,6 4,6 53 4,3 1,0
LRRA 1,2 1,4 3,2 8,0 22,5 64,0
-0,9 LRCL 1,6 2,0 42 10,1 26,6 68,8
LRHR 6,0 6,8 12,1 22,9 46,0 85,4
LRB 1,2 12 1,9 2,5 44 8,5
LRBCB 1,5 1,6 2,4 3,6 4,7 1,6

Wyniki eksperymentow Monte Carlo zestawione w tabeli 1 nie r6znig si¢ istotnie
od wynikow eksperymentow dla przypadku, gdy sktadnik losowy jest generowany
przez proces gaussowskiego biatego szumu (tabela 2). Zatem, w przypadku gdy
sktadnik losowy pochodzi z rozktadu skosnego, leptokurtycznego, wowczas testy
rzgdu kointegracji oparte na regule ilorazu wiarygodnosci sg odporne, ze wzgledu
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na rozmiar testu, na niespelnienie zatozenia, ze sktadnik losowy pochodzi z rozktadu
normalnego, dla rozwazanych obszaréw w przestrzeni parametrycznej (por. przeciwne
przypuszczenie sformutowane przez Tode, 1994, 1995 oraz podobny wniosek dla testu
asymptotycznego w: Cheung i Lai, 1993).

W przypadku gdy sktadnik losowy jest generowany przez rozklad skosny, lepto-
kurtyczny (albo platykurtyczny), wowczas wilasciwa strategia matoprobkowego
wnioskowania o rzedzie kointegracji polega na weryfikacji rzedu kointegracji przed
ewentualnym wilaczeniem zmiennych sztucznych do modelu. Nalezy jednak zauwa-
zy¢, ze gdy sko$nos¢ i leptokurtycznosé reszt wynika z innych przyczyn, na przyktad
takich jak nieuwzglednione zmiany strukturalne, wowczas witasciwa strategia wnio-
skowania wymaga zawarcia odpowiednich zmiennych deterministycznych w modelu
VEC, przed weryfikacja rzedu kointegracji (zob. np. Johansen i in., 2000).

Analiza mocy maloprobkowych testow rzedu kointegracji dla sktadnika losowego
pochodzacego z rozktadu sko$nego, leptokurtycznego przeprowadzona zostata dla
analogicznego system pieciu zmiennych stochastycznych bedacych realizacja pro-
cesu zintegrowanego w stopniu pierwszym, w ktorym wystepuja trzy wspolne trendy
stochastyczne dla (prawdziwej) hipotezy alternatywnej (por. Kebtowski, 2013). DGP
zostat okreslony nastepujaco:

AyDGP = (yl[i(l;PB +(p)AT +(y£(l;PBl +(P1)A1T + AYtD—GPrl +£z H (9)

t 1
gdzie B; 1 A| sg macierzami parametrow o wymiarach P X (R —r) i pelego rzedu,

@; oznacza (R — r)-elementowy wektor parametrow, a » to weryfikowany rzad koin-
tegracji (r < R).

Tabela 3.

Relatywne prawdopodobienstwa odrzucenia hipotezy zerowej (w %), P=5,r=1,R=2, T=50,
DGP (9), sktadnik losowy generowany przez rozktad S;;(0;1;-0,75;6)

a\¢ 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9

LR 9,4 12,3 21,1 36,8 72,7 99,6

LRBC 0,7 0,8 1,0 1,4 2,3 10,1

LRR4 0,3 0,6 1,5 4,8 223 90,9

-0,1 LR 0,5 0,8 2,1 6,2 26,9 92,8
LRHR 2,9 3,7 7,5 16,9 49,3 97,7

LRB 0,3 0,4 0,5 0,7 1,8 21,0

LRBCE 0,3 0,5 0,7 1,0 1,6 4,5
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LR 15,2 18,8 29,8 48,3 81,9 99,8
LRBC 1,8 2,0 2,7 4,0 8,3 18,6
LRR4 1,0 1,4 3,1 8,8 33,8 94,8
-0,2 LRCL 1,3 1,9 4,0 10,9 38,3 95,8
LRHR 4,7 6,7 12,4 25,5 61,8 98,8
LRB 0,9 1,0 1,4 22 55 03
LRBCE 1,0 1,2 1,7 2,8 5,6 15,6
LR 28,2 344 48,2 70,9 95,2 99,9
LRBC 5,8 7,1 9,7 15,8 33,0 39,6
LR*A 2,7 3,8 8,0 21,0 65,9 98,9
-0,4 LRCL 3,7 5,0 1,0 25,1 70,3 99,1
LRHR 11,5 15,1 24,2 46,7 85,5 99,8
LR? 2,9 3.4 4.4 8,8 27,9 81,3
LRBCB 3,5 4,2 5,8 11,1 29,2 50,0
LR 42,1 49,0 65,8 86,6 99,2 99,9
LR5BC 13,5 16,1 21,9 35,8 61,3 57,5
LRRA 5,6 8,0 15,9 40,6 86,3 99,8
-0,6 LRCL 7,1 10,3 19,4 45,6 89,1 99,9
LRHR 19,8 25,1 40,5 68,3 96,3 99,9
LRE 6,3 8,0 11,7 24,2 60,2 95,0
LRBCB 7,7 9,8 14,2 28,2 61,5 73,4
LR 53,8 61,2 78,7 95,3 99,8 99,9
LR5BC 22,4 26,5 38,4 59,1 81,0 70,4
LRRA 9,6 12,9 28,0 62,5 95,3 99,9
-0,8 LRCL 12,3 16,2 32,9 67,3 96,5 99,9
LRER 28,7 35,6 55,8 85,1 99,0 99,9
LR? 11,8 14,1 23,5 45,7 82,6 98,6
LRBCB 13,9 16,8 27,3 50,5 83,3 85,6
LR 59,5 66,0 83,5 97,1 99,9 99,9
LRBC 27,2 31,6 45,9 68,3 87,1 74,1
LRRA 12,0 16,1 34,6 71,0 97,4 99,9
-0,9 LRCL 15,1 19,7 39,8 75,1 98,0 99,9
LRHR 33,5 41,1 63,2 89,5 99,5 99,9
LRB 15,1 18,1 30,3 56,9 89,3 99,4
LRBCE 17,6 20,8 34,5 61,4 89,6 88,9
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Tabela 4.

Relatywne prawdopodobienstwa odrzucenia hipotezy zerowej (w %), P=5,r=1, R=2, T=50,

DGP (9), sktadnik losowy generowany przez proces gaussowskiego biatego szumu

a\¢& 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9
LR 9,1 11,4 19,4 38,1 72,9 99,6
LRBC 0,7 0,8 1,0 11 2,2 10,2
LRRA 0,4 0,7 1,3 4.6 21,5 90,3
0,1  LRC 0,5 0,8 2,0 6,0 254 92,3
LRHR 2,6 3,7 7,7 17,1 47,9 98,0
LR 0,4 0,3 0,5 0,6 1,5 20,6
LRBCB 0,4 0,4 0,7 0,7 1,3 4.9
LR 14,6 17,7 28,6 48,4 82,1 99,8
LRBC 1,7 1,9 23,5 3.8 7,7 18,3
LRRA 0,9 1,2 2,8 8,1 34,1 95,4
02  LRC 1,2 1,6 3.8 10,5 39,2 96,3
LRHR 48 6,7 11,7 252 62,8 98,9
LR? 0,8 0,9 1,1 1,9 5.1 43,5
LRBCB 1,0 1,0 1,7 2,6 5.1 15,6
LR 28,2 33,5 48,8 70,5 95,5 99,9
LRBC 5.8 6,6 10,1 15,7 32,5 40,1
LRRA 2,5 3.8 8,4 20,8 64,9 99,0
04  LRC 3.4 4,8 10,6 24,8 69,4 99,2
LRHR 10,9 14,8 25,3 46,2 86,1 99,8
LR? 2,7 34 5.1 9,1 27,9 81,7
LRBCB 3.4 42 6,5 11,2 29,3 49,7
LR 4.5 48,3 64,9 87,2 99,1 99,9
LRBC 13,5 15,6 22,1 36,9 60,6 58,9
LRRA 5,7 7.9 15,9 41,1 86,2 99,9
0,6  LRCL 7,7 10,0 19,3 46,4 88,7 99,9
LRHR 19,5 24,8 40,1 68,7 96,0 99,9
LR? 6,7 8,0 11,7 24,7 60,0 95,5
LRBCB 8,2 94 14,3 28,8 61,2 74,4
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Tabela 4.

LR 54,1 60,7 79,3 95,2 99,8 99,9

LRBC 23,2 26,0 37,6 59,2 81,8 70,0

LRRA 9,6 13,2 274 62,4 95,5 99,9

0,8  LRCL 12,2 16,6 322 67,2 96,4 99,9
LRHR 29,0 35,1 55,9 84.8 99,0 99,9

LRB 12,0 14,3 23,5 46,6 83,2 98,9

LRBCB 14,1 16,9 27,7 51,4 84,1 86,2

LR 58,9 66,3 84,6 97,2 99,9 99,9

LRBC 26,9 31,6 452 67,5 87,6 75,3

LRRA 11,5 16,0 33,1 70,3 97,1 99,9

-0,9 LRCL 14,4 19,6 38,5 74,6 97,9 99,9
LRHR 32,7 40,3 62,9 89,8 99,6 99,9

LRB 14,6 18,2 29,5 56,4 89,3 99,5

LRBCB 17,0 21,1 33,5 60,9 89,8 89,8

Tabela 5.
Moc testu (w %) dla rozmiaru rownego 5%, P=5,r=1,R=2, T=50,
DGP (9), sktadnik losowy generowany przez rozktad Sy, (0; 1;-0,75;6)

a\¢ 0 0,1 0,3 0,5 0,7 0,9

LR 6,1 6,8 6,7 6,6 7,2 15,3

0! LRBC 5,9 6,4 7,0 6,5 8,2 15,3
LR 8,2 9,3 9,5 10,2 11,1 29,7

02 e 7,7 9,1 9.9 10,9 14,9 27,6
LR 13,5 14,9 15,4 18,1 28,7 66,2

O e 14,9 16,1 17,3 21,6 35,0 53,7
LR 19,2 21,1 239 32,5 54,9 86,6

0.0 LR5BC 20,8 23,9 28,2 37,6 61,3 72,9
LR 25,6 28,3 36,3 50,8 76,9 95,2

08 LRBC 29,1 32,4 41,7 57,7 81,2 82,6
LR 29,1 32,2 42,4 60,5 84,2 97,4

09 LRBC 33,7 36,4 47,5 66,5 87,4 85,5




246 Piotr Keblowski

Relatywne prawdopodobienstwa odrzucenia hipotezy zerowej zestawione
w tabeli 3 nie rdznig si¢ istotnie od wynikéw dla przypadku, gdy sktadnik losowy
jest generowany przez proces gaussowskiego biatego szumu (tabela 4). Ponadto moc
testow (tabela 5) w obydwu przypadkach jest zblizona, co wynika z braku istotnego
wplywu skosnosci 1 leptokurtyczno$ci reszt na empiryczny rozmiar testow. W przy-
padku gdy reszty nie pochodza z rozktadu normalnego, lecz sg generowane przez
rozktad skosny, leptokurtyczny, wowczas testy rzedu kointegracji oparte na regule
ilorazu wiarygodno$ci sg odporne na niespetnienie zatozenia, ze reszty pochodza
z rozktadu normalnego, zaréwno ze wzgledu na rozmiar testu, jak i moc.

Wyniki powyzszych badan pozwalaja rozszerzy¢ wczesniejszy wniosek, zgodnie
z ktérym wlasciwa strategia maloprobkowego wnioskowania o rzedzie kointegracji
polega na weryfikacji rzedu kointegracji przed ewentualnym wilaczeniem zmiennych
sztucznych do modelu, gdy sktadnik losowy jest generowany przez rozklad skosny,
leptokurtyczny (albo platykurtyczny), rowniez na przypadek mocy testu. Uwzgled-
nienie zmiennych sztucznych impulsowych w modelu VEC przed weryfikacja rzedu
kointegracji tak, aby testy wskazywaly, Ze reszty sa generowane przez proces gaus-
sowskiego biatego szumu, gdy sktadnik losowy jest generowany przez proces sko$ny
leptokurtyczny, moze prowadzi¢ do niecelowego pogorszenia matoprobkowych wia-
$ciwosci rozwazanych testow kointegracji.

4. PODSUMOWANIE

Wyniki eksperymentow Monte Carlo wskazuja, ze testy liczby relacji kointe-
grujacych oparte na regule ilorazu wiarygodnos$ci sa odporne, gdy sktadnik losowy
pochodzi z rozktadu skosnego, leptokurtycznego, aproksymowanego rozktadem Sy,
Johnsona, zamiast z wielowymiarowego rozktadu normalnego. Stad tez, uwzgled-
nienie zmiennych sztucznych w modelu VEC przed wnioskowaniem o rzgdzie koin-
tegracji, tak aby testy potwierdzaly zatozenie o normalno$ci rozktadu reszt, moze
prowadzi¢ do niecelowego pogorszenia matoprobkowych wlasciwosci rozwazanych
testow kointegracji. Jednak w tych przypadkach, w ktoérych przyczyna sko$nosci lub
leptokurtycznosci reszt s jednorazowe szoki strukturalne, zwykle dobrze uzasadnione
zdarzeniami ekonomicznymi, politycznymi lub zmianami definicyjnymi, wowczas
zmienne deterministyczne powinny by¢ zawarte w modelu przed weryfikacja rzedu
kointegracji.
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ANEKS

Rysunek Al. Histogramy standaryzowanego rozktadu normalnego oraz standaryzowanych reszt
dla rownania stop procentowych obligacji skarbowych 5-letnich w Polsce w modelu VECM
bez zmiennych sztucznych

Stupki czarne oznaczaja histogram standaryzowanego rozktadu normalnego, stupki szare przedstawiaja
histogram standaryzowanych reszt dla rownania stop procentowych obligacji skarbowych 5-letnich
w Polsce w modelu VECM bez zmiennych sztucznych, gdzie trzeci i czwarty moment centralny standa-
ryzowany sg rowne odpowiednio: —0,60 i 5,36 (zob. model w: Kebtowski, Welfe, 2010).

= w0 B

Rysunek A2. Histogramy standaryzowanego rozktadu normalnego oraz rozktadu Sy;(0;1;-0,75;6)

Stupki czarne oznaczaja histogram standaryzowanego rozktadu normalnego, stupki szare przedstawiaja
histogram rozktadu S;; Johnsona (1949), gdzie warto$¢ oczekiwana i wariancja sa rowne odpowiednio:
zero i jeden, a trzeci i czwarty moment centralny standaryzowany byty rowne odpowiednio: —0,75 i 6,00.
Histogramy wyznaczano na podstawie tysiaca realizacji ze standaryzowanego rozktadu normalnego,
generowanych za pomocg generatora liczb pseudolosowych programu MS Excel 2003.



Whnioskowanie o rzedzie kointegracji dla modelu VEC ze skiadnikiem losowym z rozktadu Sy Johnsona 249

WNIOSKOWANIE O RZEDZIE KOINTEGRACII DLA MODELU VEC
ZE SKEADNIKIEM LOSOWYM Z ROZKEADU S, JOHNSONA

Streszczenie

Artykut przedstawia wyniki analiz Monte Carlo wtasnosci matoprobkowych testoéw rzedu kointe-
gracji dla modelu VEC ze sktadnikiem losowym pochodzacym z rozktadu skosnego, leptokurtycznego.
Analiza przeprowadzana jest dla testu asymptotycznego, testow z poprawkami na liczbe stopni swobody,
testu z poprawka Bartletta, testu bootstrapowego oraz testu bootstrapowego z poprawka Bartletta w roli
surogatu podwdjnego testu bootstrapowego. Wyniki eksperymentow wskazujg, ze testy liczby relacji
kointegrujacych oparte na regule ilorazu wiarygodnos$ci sa odporne ze wzgledu na rozmiar jak i moc
testu, gdy sktadnik losowy pochodzi z rozktadu skosnego, leptokurtycznego, aproksymowanego rozkta-
dem Sy Johnsona, zamiast z wielowymiarowego rozktadu normalnego.

Stowa Kkluczowe: rozklad reszt o grubych ogonach, rozktad Sy Johnsona, wnioskowanie matoprob-
kowe, rzad kointegracji

INFERENCE ON COINTEGRATION RANK FOR A VEC MODEL
WITH THE Sy JOHNSON ERROR DISTRIBUTION

Abstract

Performance of small-sample cointegration rank tests is investigated within the framework of a VEC
model with skewed fat-tailed error distribution. The Monte Carlo analysis is conducted for: asymptotic
test, tests with degrees-of-freedom corrections, test with Bartlett correction, bootstrap test, and bootstrap
test with Bartlett correction, as a surrogate of double bootstrap test. The results indicate that the small-
sample cointegration rank tests are robust to skewed fat-tailed error distribution, approximated by Sy
Johnson distribution, with respect to size and power of these tests.

Keywords: fat-tailed error distribution, S;; Johnson distribution, small sample inference, cointegra-
tion rank
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DARIUSZ SIUDAK

KLASYFIKACJA PRZEDSIEBIORSTW ZE WZGLEDU
NA TRZY FAZY MIGRACJT WARTOSCI Z WYKORZYSTANIEM METOD
PORZADKOWANIA LINIOWEGO

1. WPROWADZENIE

,»Migracja wartosci obrazuje przeptyw zyskéw i1 bogactwa akcjonariuszy poprzez
biznesowa szachownicg. Jest to proces, w ktérym warto$¢ odplywa od przestarzatych
ekonomicznie modeli dzialalno$ci biznesowej i ptynie do nowych, ktdre bardziej efek-
tywnie kreuja korzysci dla klienta oraz pozyskuja warto$¢ dla wiasciciela” (Slywotzky
1996, s. 21).

Pomiar i analiza procesu migracji wartosci moze by¢ realizowana za pomoca
modelu trzech faz migracji wartosci, ktorego propozycje przedstawil Slywotzky
(1996). Istota modelu jest zalozenie, ze kazde przedsigbiorstwo moze znajdowac sig
w jednej z trzech faz migracji wartosci (Siudak 2001, s. 195):

— faza przyplywu wartosci — przedsigbiorstwa znajdujace si¢ w tej fazie absorbuja
warto$¢ z innych sektoréw lub przedsigbiorstw tego samego sektora; mocna
pozycja konkurencyjna, wysoka dynamika wzrostu oraz wysoka rentownos¢ tych
przedsicbiorstw powigksza ich site rynkowa, powickszajac zarazem ich wartosc;

—  faza stabilizacji wartosci — przedsigbiorstwa znajdujace si¢ w tej fazie charakte-
ryzuje stan rownowagi i stabilnosci w zakresie pozycji konkurencyjnej i udziatu
w rynku; w fazie tej wartos¢ przedsigbiorstwa podlega wahaniom krétkotermino-
wym i niewielkim zmianom dhlugoterminowym;

— faza odplywu wartosci — przedsigbiorstwa, ktore znajduja si¢ w tej fazie charak-
teryzuje spadek sprzedazy, spadek pozycji konkurencyjnej, odptyw klientow do
przedsiebiorstw konkurencyjnych; konsekwencja tego jest ucieczka inwestoréw
(a wigc przeptyw kapitatow) do innych spotek i sektorow, nastepstwem czego jest
odptyw wartosci.

Jak stwierdza Mills (2005, s. 66), ,,nie chodzi o to, ze wartos¢ zanika, lecz prze-
mieszcza si¢ — czasem szybko — w kierunku nowych dziatan i umiejetnosci oraz
w kierunku nowych form prowadzenia dziatalno$ci, ktore sg w stanie osiagaé zyski
dzieki lepszemu spetnianiu potrzeb klientow”. W konsekwencji nastepuje przeplyw
wartosci w wyniku zmiany efektywnosci w zakresie kreowania wartosci dla akcjo-
nariuszy.



252 Dariusz Siudak

W literaturze przedmiotu wystepuje luka teoretyczno-empiryczna w zakresie
pomiaru migracji warto$ci przedsigbiorstw. Stad tez celem artykutu jest przedsta-
wienie procedury podziatu analizowanego uktadu przedsigbiorstw wzglgdem trzech
faz migracji warto$ci, zgodnie z modelem Slywotzky’ego, z wykorzystaniem metody
porzadkowania liniowego. Wigze si¢ to z konstrukcja zmiennej syntetycznej oraz na
jej podstawie podziatu przedsigbiorstw wzglgdem trzech faz migracji wartosci. Pod-
jeto probe weryfikacji empirycznej zaproponowanej metody podziatu analizowanego
uktadu przedsigbiorstw.

Zastosowanie modelu Slywotzky’ego (1996) zostalo ograniczone do jego
sensu konceptualnego, czyli wyrdznienia trzech faz migracji wartosci. Modyfikacja
zaproponowanej metody w odniesieniu do modelu Slywotzky’ego polega na przy-
jetym kryterium i sposobie podzialu przedsigbiorstwa wzgledem wyrdznionych faz
migracji warto$ci. Jako kryterium podziatu Slywotzky przyjat jeden miernik w postaci
relacji:

warto$¢ rynkowa brutto

kryterium = , (1)
przychody ze sprzedazy

arbitralnie przyjmujac nastepujace wartosci graniczne:

— <0+ 1,0) — faza odptywu wartosci,

— <1,0 + 2,0> — faza stabilizacji warto$ci,

— (2,0 + ) — faza przyptywu wartosci.

Jednoczes$nie w powyzszym modelu jego autor zaklada, ze przyjgte wartosci graniczne
moga ulega¢ zmianie w zalezno$ci od rodzaju sektora gospodarczego, w ktérym
spotka prowadzi swoja dzialalnos¢.

Natomiast w proponowanym w opracowaniu podejéciu podzialu przedsigbiorstw
nie istniejg standardowe granice poszczego6lnych faz migracji wartosci. Kwalifikacja
do jednej z grup nastgpuje na podstawie zmiennej syntetycznej, agregujacej kilka
zmiennych diagnostycznych procesu migracji warto$ci.

Zaproponowang procedure podziatu przedsiebiorstw wzgledem trzech faz migracji
warto$ci zastosowano do wszystkich 270 spotek notowanych na Gietdzie Papierow
Warto$ciowych w Warszawie w roku 2007, ktére stanowig analizowany uktad przed-
sigbiorstw.

2. POMIAR PROCESOW MIGRACJI WARTOSCI

Do pomiaru procesow migracji wartosci zastosowano metode porzadkowania
liniowego, ktorego celem jest utworzenie zmiennej syntetycznej agregujacej infor-
macje ze wszystkich zmiennych diagnostycznych opisujacych badane zjawisko.
Zmienna syntetycznie opisujaca pomiar migracji wartosci przedsi¢biorstw zostata
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oparta na zestawie trzech ponizszych zmiennych diagnostycznych o charakterze
stymulanty:

(1) udziat w saldzie migracji gospodarki z waga 25%

AMVA, :

Udzial w saldzie migracji = 7V {Z MVA; # oj , 2)
D MVA4, -

i=1

gdzie: MVA; — rynkowa warto$¢ dodana i-tego przedsigbiorstwa (i =1, ..., n), noto-
wanego na gietdzie papierow warto$ciowych.

(2) udziat w saldzie migracji sektora z waga 25%

AMVA,
Udziat w saldzie migracji sektora = ————— | (

D AMVA, # OJ, (3)
iel

> AMVA,

iel

gdzie: MVA; — rynkowa warto$¢ dodana i-tego przedsigbiorstwa wchodzacego
w sklad s-tego sektora gospodarczego, (i € [, i = 1,...,s).

(3) zmiana MVA/K z waga 50%

A(MVA/K)=(MIZA] —(MVA] , (K#0), (4)

K

gdzie: K — warto$¢ ksiggowa zainwestowanego kapitalu w dziatalno$¢ operacyjna
przez wszystkich kapitalodawcow.

Uzasadnieniem merytorycznym przyjetego systemu wazenia cech jest oparcie dwoch
zmiennych, ktérych wagi zostaty ustalone w wysokosci 25%, na podobnej formule
matematycznej (formuty 2 i 3). W przypadku udziatu w saldzie migracji gospodarki,
saldo odnoszone jest do sumy zmian MVA analizowanego uktadu wszystkich przedsig-
biorstw, informujgc o rozwoju migracji wartosci poszczegolnych spotek kapitatowych
na tle catego rynku. Natomiast dla zmiennej udzial w saldzie migracji sektora, saldo
migracji pozostaje w odniesieniu do sumy zmian MVA spoétek s-tego sektora, w kto-
rym rozpatrywana spotka prowadzi dziatalno§¢ gospodarcza. Waga 50% dla trzeciej
zmiennej zmiana MVA/K stanowi dopemienie do 100%.
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W dalszych rozwazaniach przyjmujemy nast¢pujace oznaczenia: i=1,...,n
— numeracja poszczeg6élnych spotek wchodzacych w sktad analizowanego uktadu
przedsiebiorstw; j = 1,...,m — numeracja poszczegdlnych zmiennych diagnostycz-
nych, gdzie ze wzgledu na przyjete trzy zmienne m = 3.

Normalizacj¢ powyzszych zmiennych przeprowadzono za pomoca nastgpujacego
przeksztatcenia ilorazowego (por. Kukuta, s. 79):

Zi/'

x; - i
i max {x; j —min {x; } (m’aX{x” ; mim{x’7 } ) 0, ()

— znormalizowana wartosc¢ j-tej zmiennej dla i-tego przedsigbiorstwa,
— warto$¢ j-tej zmiennej dla i-tego przedsicbiorstwa.

gdzie: z;
Xij

Za pomocg zaprezentowanej formuly normalizacyjnej mozliwe jest normowanie
zmiennych o warto$ciach dodatnich, ujemnych, oraz przyjmujacych warto$¢ rowna
zeru. Ma to istotne znaczenie, poniewaz przyjete trzy zmienne mogg przyjmowac
takie warto$ci. Ponadto brak zmiany znaku wartoSci zmiennej znormalizowanej
w odniesieniu do pierwotnych wartosci badanych zmiennych, pozwala na wzgledna
obserwacje kierunku migracji warto$ci, przez badang zmienng pierwotng i znorma-
lizowang. Nalezy podkresli¢, ze funkcja normalizacyjna (5) nie dotyczy zmiennych
statych.
Funkcja agregujaca oparta jest na metryce euklidesowej:

(6)

gdzie: SIMW, — syntetyczny indeks migracji warto$ci,

d; — warto$¢ zmiennej syntetycznej w i-tym przedsiebiorstwie,

w; — wspotczynnik wagowy j-tej zmiennej (j =1, 2,...,m),
z; — znormalizowana warto$¢ j-tej zmiennej diagnostycznej w i-tym przedsig-
biorstwie (j=1,2, ...,m;i=1,2...,n),

Metryka Euklidesa mierzy odlegto$¢ pomigdzy analizowanymi obiektami a elementem
stanowigcym antywzorzec (dolny biegun rozwoju dla powyzszych cech o charakterze
stymulanty) — okreslony relacja:

20, = min{z, }. (7)

Przyjecie za element wzorcowy z;; w formule (7) dolny biegun rozwoju pozwala na
wyrazenie zmiennej syntetycznej (6) w charakterze stymulanty.
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Ostateczne uporzadkowanie przedsigbiorstw wzgledem zmiennej syntetycznej
przeprowadzono w sposob nierosnacy, gdzie wicksze wartosci d; odpowiadaja wyz-
szemu poziomowi migracji warto$ci.

Poniewaz rozstep zmiennej znormalizowanej jest rowny 1, oraz suma przyjetych
wag we wzorze (6) rowniez wynosi 1, maksymalna r6éznica pomigdzy i-tym przed-
sigbiorstwem a obiektem antywzorcowym moze wynie$¢ 1. Stad syntetyczny indeks
migracji wartosci (6) uzyskuje wielkosci nie mniejsze od zera oraz nie wicksze od
jednosci, co wynika ze specyfiki jego konstrukcji.

3. PODZIAL PRZEDSIEBIORSTW ZGODNIE Z MODELEM
TRZECH FAZ MIGRACJI WARTOSCI

Klasyfikacje mozna przeprowadzi¢ wykorzystujac uzyskane wielko$ci syntetycz-
nego indeksu migracji wartosci (SIMW). Zmienna syntetyczna (d; = SIMW;) wyraza
W postaci zagregowanej opis analizowanych przedsi¢biorstw w trojwymiarowej prze-
strzeni cech. Wyraznie podkresla to Nowak (1990, s. 85): ,,Jezeli nalezy przeprowa-
dzi¢ podziat zbioru obiektow na grupy typologiczne ze wzgledu na poziom zjawiska
spoteczno-gospodarczego, mozna zaproponowaé odmienne podejscie klasyfikacyjne,
bazujace na tzw. taksonomicznych miernikach rozwoju, zwanych takze syntetycznymi
miernikami rozwoju”.

Ponizej przedstawiono etapy postgpowania klasyfikacji przedsiebiorstw na trzy
fazy migracji warto$ci w oparciu o zmienng syntetyczng SIMW.

Posiadajac oznaczony zbidér analizowanych przedsigbiorstw nalezy dokonaé
podzialu na z gory zadang liczbg klas wynoszaca k = 3, zgodnie z modelem trzech
faz migracji warto$ci. Podziat analizowanego uktadu przedsigbiorstw na trzy fazy
migracji wartosci sktada si¢ z 5 krokow:

1. Przeprowadzane jest uporzadkowanie liniowe przedsi¢biorstw wzgledem synte-
tycznego indeksu migracji warto$ci (d; = SIMW;) w sposob nierosnacy.

2. Obliczana jest mediana z warto$ci zmiennej syntetycznej dla wektora sktadajacego
si¢ z szeregu wartos$ci syntetycznego miernika d; = SIMW, (i=1, 2,...,n).

3. Kazda wartos¢ j-tej zmiennej syntetycznej (d; = SIMW;) dla poszczegdlnych przed-
sigbiorstw (i =1, 2,...,n) jest pomniejszana o mediang d;. Wartos¢ bezwzgledna
tej roznicy stanowi przeksztalcong zmienng syntetyczng d,, tj.:

di' = ‘di - Me{di}

, @®)

gdzie: d;’ — przeksztalcona zmienna syntetyczna d;,
Me — mediana zmiennej syntetycznej d,.
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4.

Nastepnie wyznaczana jest mediana przeksztalconych zmiennych syntetycznych
d;’, stanowigca warto$¢ progowg wyszczegdlnienia odpowiednich grup (faz migra-
cji wartosci):

u :Me{d,.'}, )

gdzie: u — warto$¢ progowa.
Wartos¢ progowa u — wedlug formut (8) i (9) — mozna zapisaé w postaci:

u=>Me
i

d, — Me{d,}

: (10)

Dla uszeregowanego w sposob nierosnacy zbioru analizowanych przedsie-
biorstw wzgledem zmiennej syntetycznej (d; = SIMW,) pordwnuje sie¢ wartosci d;
(i=1,2,...,n) z warto$cig progowa u dla kazdego przedsigbiorstwa w celu zakwali-
fikowania do odpowiedniej grupy. Do fazy stabilizacji migracji wartosci kwalifiko-
wane jest i-te przedsicbiorstwo, dla ktérego spetniona zostanie ponizsza relacja:

di <u. (11)

Do fazy przyptywu wartosci zakwalifikowane zostaje przedsigbiorstwo, dla
ktorego spetnione sa jednocze$nie dwa warunki, (1) co najmniej rownosci d;
w odniesieniu do warto$ci progowej u oraz (2) wigkszej wartosci zmiennej synte-
tycznej (d; = SIMW;) od mediany tej wartosSci:

d, >u oraz d, > Me{d.} . (12)

Natomiast do fazy odptywu wartosci przyporzadkowane jest przedsiebiorstwo
spetniajace ponizsze warunki:

d, >u oraz d, < Mel{d.} . (13)

W powyzszym algorytmie za d; przyjmujemy miernik syntetycznego indeksu migracji
warto$ci.

Faza stabilizacji warto$ci obejmuje krotkoterminowe zmiany oraz nieznaczne

dlugookresowe zmiany wartos$ci przedsigbiorstw, ktore charakteryzuja si¢ okreslonym
poziomem stabilizacji rozwoju. Natomiast dwie pozostate fazy obejmuja: znaczny
dtugookresowy przyptyw wartosci do przedsigbiorstwa — faza przyplywu wartosci,
oraz znaczny dlugookresowy odptyw wartosci z przedsigbiorstwa.

Powyzsza procedura jest ,,odporna” na wartosci skrajne. Wynika z zastosowania

kategorii mediany, ktorej wspotczynnik zatamania (ang. breakdown point) wynosi 0,5
— por. (Jajuga 1993, s. 82). Mediana jest rowniez odporna na asymetryczny rozktad
empiryczny.
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Warto$¢ progowa u zdefiniowana réwnoscig (10) okreslana jest medianowym
odchyleniem bezwzglednym — w powyzszym przypadku zmiennej syntetycznej
(d; = SIMW)). Mlodak (2006, s. 29) medianowe odchylenie bezwzgledne interpretuje
jako ,,pozycyjny odpowiednik odchylenia standardowego, bardzo naturalny w swej
konstrukeji i dajacy niskie btedy losowe”.

Cechg charakterystyczng powyzszego algorytmu podziatu na trzy fazy migracji
warto$ci jest rownomierny podziat wzgledem liczno$ci fazy stabilizacji — grupy
posredniej — w odniesieniu do tacznej licznosci obu pozostatych grup — fazy przy-
ptywu i odplywu.

4. OCENA JAKOSCI KLASYFIKACII

Prawidlowo przeprowadzony proces taksonomicznego podziatu na odpowiednie
grupy badanych przedsi¢biorstw winien wyrdznia¢ si¢ wysokim stopniem zréznico-
wania (odmiennoscig) podmiotow zakwalifikowanych do réznych faz migracji, przy
jednoczesnym niskim poziomie zréznicowania (podobienstwem) obiektow wewnatrz
danej fazy.

Do oceny prawidtowosci przeprowadzonego podziatu mozna wykorzysta¢ miary
stopnia podobienstwa poszczegdlnych obiektéw wewnatrz danej grupy (tzw. miary
niepodobienistwa wewnatrzgrupowego) oraz zroéznicowania wzgledem obiektow
zakwalifikowanych do pozostatych grup (miary niepodobienstwa miedzygrupowego).
Miary te oparte sg na podstawie odlegtosci pomiedzy poszczegdlnymi elementami
podziatu taksonomicznego.

W literaturze przedmiotu mozna spotka¢ kilka koncepcji powyzszych miar (por.
Grabinski, Wydmus, Zelias 1989, s. 150—151, Nowak 1990, s. 190-191, Malina 2004,
s. 136-137, Mlodak 2006 s. 78-80, Panek 2009 s. 161-166). Do przeprowadzenia
oceny niepodobienstwa wewnatrzgrupowego i miedzygrupowego zastosujemy odpo-
wiednio $rednig odleglos¢ wewnatrzgrupowa oraz $rednig odleglo$¢ miedzygrupowa.

Miarg niepodobienstwa wewnatrzgrupowego w postaci $redniej odleglosci
wewnatrzgrupowej wyznaczy¢ mozna za pomocg ponizszej formuty (por. Nowak,
1990, s. 190):

Zpllzﬂ;d(o,,o,)
_ ==
D(APAP)_W o (14)

gdzie: D(4, A,) — $rednia odleglo$¢ wewnatrzgrupowa,
A, — skupienie (grupa) obiektow O,, O; (i, j= 1,2, ...,n,),
n, — liczba obiektow wchodzacych w skiad grupy 4,,
d(0;, O;) — odlegtosci pomigdzy poszczegolnymi elementami grupy 4,
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Niskie warto$ci miary niepodobienstwa wewnatrzgrupowego oznaczaja wysoki
stopien podobienstwa elementow w danej grupie. Natomiast wysokie wartosci
D(A[’) A,,) oznaczajg niski stopien podobienstwa elementow jednej grupy.

Srednia odlegto$¢ miedzygrupowa obliczana jest za pomoca ponizszej formuty
(por. Nowak, 1990, s. 190):

n,

3 3d©,0,)
D(A4,4,)="" (15)

nyn,

gdzie: D(4, A,) — Srednia odleglo$¢ migdzygrupowa,
A, — skupienie (grupa) i-tych obiektow O; (i=1,2, ...,n,), O; € 4,
A, — skupienie (grupa) j-tych obiektow O; (j=1,2, ...,n,), O; € 4,
n, — liczba obiektow wchodzacych w sktad grupy 4,,
n, — liczba obiektow wchodzacych w sktad grupy 4,
d(0;, 0)) — odlegtosci pomigdzy i-tym elementem grupy 4, a j-tym obiektem
grupy 4,.
Za miarg odleglosci d(O;, O)) przyjmujemy metryke euklidesows.

Wysokie warto$ci relacji (15) oznaczajg znaczne zréznicowanie elementow zakwa-
lifikowanych do dwodch réznych grup. Natomiast niskie warto$ci §wiadcza o niewiel-
kim zréznicowaniu jednostek dwoch réznych klas. Wiasciwy podzial obiektéw na
grupy typologiczne winien si¢ cechowaé wartosciami relacji (14) ktére powinny by¢
jak najmniejsze, oraz wartosciami formuty (15) jak najwicksze.

5. WYNIKI BADAN EMPIRYCZNYCH

Liczebnosci przedsiebiorstw w odpowiednich fazach migracji w poszczeg6dlnych
okresach zaprezentowano w tabeli 1.

Tabela 1.

Liczebno$¢ przedsigbiorstw wzgledem trzech faz migracji wartosci

Faza migracji wartosci Liczba spotek
Faza przyptywu 61
Faza stabilizacji 135
Faza odptywu 74
Liczba spotek (V) 270

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Liczba przedsigbiorstw zakwalifikowanych do fazy stabilizacji wynosi potowe
liczby analizowanych spotek. Jednakze liczebno$¢ fazy przyptywu i fazy odptywu
wartosci nie jest sobie rowna. O relacji ilosci spolek w dwoch skrajnych fazach migra-
cji wartosci (przypltywu i1 odptywu) decydujg procesy przeptywu wartosci pomiedzy
przedsigbiorstwami w ramach analizowanego uktadu przedsigbiorstw oraz salda
przypltywu (odptywu) wartosci spoza (na zewnatrz) analizowanego uktadu spotek.
Skrocony podzial wzgledem trzech faz migracji wartosci przedsigbiorstw (po 5 naj-
lepszych i najgorszych dla danej fazy) zostat zamieszczony w zataczniku.

Dla prowadzonej analizy mozna wyznaczy¢ warto$ci Srednie dla poszczegolnych
faz migracji warto$ci. W tabeli 2 zamieszczono wartosci srednie dla trzech faz migra-
cji warto$ci — oryginalnych (x;) oraz znormalizowanych zmiennych diagnostycznych
(z) a takze syntetycznego indeksu migracji wartosci (SIMW), za$ w tabeli 3 mediang
powyzszych kategorii. Jest to standardowe badanie uzupemhiajace przy zastosowaniu
klasyfikacji metodami taksonomicznymi.

Tabela 2.
Wartosci $rednie zmiennych oraz SIMW
Specyfikacja X X, X3 z; z, Z3 SIMW
Faza przyptywu 2,1% 81,3% 231,7% | 0,0472 0,0275 0,0280 0,5667
Faza stabilizacji 0,0% -1,3% -32,1% | -0,0002 | -0,0004 | -0,0039 0,5312
Faza odptywu -0,3% -57,9% | -531,9% | -0,0079 | -0,0196 | -0,0642 0,4913

X; — $rednie arytmetyczne wyznaczone dla pierwotnych wartosci badanych zmiennych, z; — $rednie aryt-
metyczne wyznaczone dla znormalizowanych warto$ci badanych zmiennych, SIMW — warto$¢ Srednia
syntetycznego indeksu migracji wartosci.

Zrodto: obliczenia wiasne.

Zaobserwowac¢ mozemy dodatnie warto$ci $rednie zarOwno nieunormowane, jak
i znormalizowane zmiennych diagnostycznych dla przedsigbiorstw zakwalifikowa-
nych do fazy przypltywu oraz wartosci ujemne dla spotek znajdujacych sie w fazie
odptywu. Zwracamy uwagg, iz wedlug przyjetej formuly normalizacyjnej, zmienne
znormalizowane (z;) posiadajg ten sam znak co oryginalne wielkosci zmiennych
diagnostycznych (x;). Wartosci srednie zmiennych dla fazy stabilizacji oscyluja
wokot zera, z wyjatkiem miernika zmiana MVA/K. Przyczyna jest najwigksza rdznica
— pomiedzy faza przyptywu i faza odptywu — wartosci $rednich cechy zmiana MVA/K
w poréwnaniu do dwoch pozostatych miernikow (to samo dotyczy w odniesieniu
do warto$ci znormalizowanych). Srednia warto$é SIWM dla fazy przyptywu wynosi
0,5667, dla fazy stabilizacji 0,5312, zas$ dla fazy odptywu wartosci 0,4913.

Wystepujace niewielkie réznice pomiedzy wartosciami $rednimi syntetycznego
indeksu migracji wartosci wynikajg miedzy innymi z unormowania jego warto$ci
w zakresie <0 + 1>. Ponadto zastosowana metoda wzorcowa przy konstrukcji SIMW
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powoduje brak mozliwos$ci na prowadzenie szerszych interpretacji w zakresie stopnia
wyzszoS$ci 1 nizszosci pomigdzy obiektami.

Tabela 3.
Mediana zmiennych oraz SIMW

Specyfikacja Me(x;) Me(x,) Me(x3) Me(z;) Me(z,) Me(z;3) Me(SIWM)

Faza przyptywu 0,4% 11,1% 90,9% 0,0082 0,0037 0,0110 0,5469
Faza stabilizacji | 0,00% -0,1% -23,2% 0,0000 0,0000 | -0,0028 0,5315
Faza odplywu -0,1% -42% | -274,1% | -0,0017 | -0,0014 | -0,0331 0,5071

Me(x;) — mediana wyznaczona dla pierwotnych warto$ci badanych zmiennych, Me(z;) — mediana
wyznaczona dla znormalizowanych warto$ci badanych zmiennych, Me(SIMW) — mediana syntetycznego
indeksu migracji wartoSci.

Zrédo: opracowanie wiasne na podstawie badan empirycznych.

Do tych samych wnioskéw dochodzimy analizujagc warto§¢ mediany oryginalnych
1 znormalizowanych zmiennych diagnostycznych oraz SIMW dla poszczegdlnych faz
migracji. Nalezy podkresli¢, ze mediana zmiennej syntetycznej — Me(SIMW) — dla fazy
przyptywu jest bardziej zblizona do mediany dla fazy stabilizacji, niz w porownaniu
do median zmiennej syntetycznej w relacji faza stabilizacji-faza odptywu. Wigksza
roznica median zmiennej syntetycznej w ostatniej relacji wynika z zakwalifikowania
wigkszej ilosci spotek do fazy odptywu w poréwnaniu do fazy przyptywu. Poniewaz
mediana w odréznieniu do wartosci Sredniej nie jest wrazliwa na wartoSci skrajne,
roznice median powyzszych kategorii pomiedzy faza przyptywu a faza odptywu sa
mniejsze niz roznice wartosci Srednich pomiedzy tymi fazami.

Poddana zostanie testowi hipoteza o rowno$ci $srednich zmiennej syntetycznej
(SIMW) dla wszystkich grup niezaleznych. Poniewaz podziat analizowanych przed-
sigbiorstw przebiegal wzgledem trzech grup, stad pordwnanie statystycznej istotno-
$ci $rednich warto$ci SIMW dla wszystkich wyszczegolnionych klas jednoczesnie,
przeprowadzono za pomoca jednoczynnikowej analizy wariancji (jednoczynnikowa
ANOVA). Formalny zapis testowanej hipotezy jest nast¢pujacy:

Ho: 1= po= 3,
Hy: o # -

Hipoteza zerowa stanowi brak réznic wartosci $rednich zmiennej syntetycznej
(SIMW) pomiegdzy poszczegdlnymi grupami, wobec hipotezy alternatywnej mowig-
cej, ze co najmniej 2 grupy przedsigbiorstw roznig si¢ wzgledem $redniej wartosci
zmiennej syntetycznej. Za pomoca testu F dokonamy weryfikacji powyzszej hipotezy.
W tabeli 4 zamieszczono statystyke testu F.
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Tabela 4.
Statystyka festu F'
. Sumy kwadratow . Sredni .
Specyfikacja (SS) df kwadrat (MS) F Istotnosé (p)
Pomiedzy grupami 0,192 2 0,096
Wewnatrz grup 0,390 267 0,001 65,884 0,000
Razem 0,582 269

Zrodo: obliczenia wiasne.

Statystyka F wynosi F(2; 267) = 65,884 (wartos¢ duzo wigksza od jednos$ci) i jest
istotna statystycznie na poziomie istotnosci a = 0,01, co oznacza, iz nalezy odrzucic¢
hipoteze zerowa, na rzecz hipotezy alternatywnej, mowigcej o istotnej statystycznie
réznicy w wartosciach $rednich zmiennej syntetycznej (SIMW) migdzy co najmniej
dwiema klasami. Swiadczy¢ to moze o poprawnym podziale analizowanego uktadu
przedsigbiorstw wzgledem trzech faz migracji wartosci.

W celu ustalenia, ktore warto$ci $rednie pomig¢dzy poszczegolnymi grupami sg
rozne i odpowiadaja za odrzucenie hipotezy H,, przeprowadzone zostang poréwnania
wielokrotne z wykorzystaniem odpowiednich testow post-hoc. Wybrano dwa testy:
(1) HSD Turkey’a (dla réoznych N w grupach) oraz (2) Scheffego. Zaréwno test
Turkey’a, jak i test Scheffego zapewniajg faczny poziom istotnosci dla wszystkich
porownan na poziome réwnym o. Ponadto test Scheffego jest najbardziej konser-
watywnym testem post-hoc (por. Kot, Jakubowski, Sokotowski, 2007, 285-286).
W tabeli 5 zamieszczono porownania wielokrotne grup z wykorzystaniem testow
HSD Turkey’a i Scheffego.

Dla wszystkich poréwnan pomiedzy poszczegdlnymi grupami, obserwujemy
statystycznie istotne roéznice Srednich zmiennej syntetycznej, na poziomie istotnosci
o =0,01, za pomocg obu testow. Jednoczesnie obserwujemy statystycznie istotne
(na tym samym poziomie o) wicksze réznice w Srednich SIMW (SIMW) pomigdzy
dwiema skrajnymi fazami — przyptywu i odptywu — niz pomigdzy parami grup — faza
przyptywu-faza stabilizacji oraz faza stabilizacji-faza odptywu. Ponadto zauwazy¢
mozna wigksza roéznice $rednich zmiennej syntetycznej (SIMW) pomigdzy grupami
— faza stabilizacji-faza odplywu — niz pomiedzy fazg przyptywu a fazg stabilizacji.
Stanowi to potwierdzenie wnioskow dotyczacych analizy mediany zmiennej synte-
tycznej — Me(SIMW).

Na rysunku 1 przedstawiono wykres interakcji srednich zmiennej syntetycznej
(SIMW) z podzialem na grupy trzech faz migracji wartosci.

W tabeli 6 przedstawiono macierze miar niepodobienstwa wewnatrzgrupowego
1 migdzygrupowego w poszczegolnych okresach analizy. Na przekatnej macierzy
zamieszczone zostaly §rednie odleglosci wewnatrzgrupowe, natomiast poza przekatng
umieszczono $rednie odlegto$ci miedzygrupowe.




262

Dariusz Siudak

Tabela 5.
Poréwnania wielokrotne za pomocg testow post hoc. Zmienna zalezna: SIMW; = d;
. . . . . Roéznica $rednich Btad Istotnos¢
Rodzaj testu | Faza migracji (I) | Faza migracji (J) (I-]) standardowy ®)
Faza stabilizacji 0,0355(*) 0,0059 0,000
Faza przyptywu

Faza odptywu 0,0754(*) 0,0066 0,000
Faza przyptywu -0,0355(* 0,0059 0,000

Tukey HSD | Faza stabilizacji przyply &)
Faza odptywu 0,0399(*) 0,0055 0,000
Faza przyptywu -0,0754(*) 0,0066 0,000

Faza odptywu Y
Faza stabilizacji -0,0399(*) 0,0055 0,000
Faza stabilizacji 0,0355(*) 0,0059 0,000
Faza przyptywu

Faza odptywu 0,0754(*) 0,0066 0,000
Faza prz wu -0,0355(* 0,0059 0,000

Scheffe Faza stabilizacji przyply &)
Faza odptywu 0,0399(*) 0,0055 0,000
Faza prz wu -0,0754(* 0,0066 0,000

Faza odptywu P ypky — )
Faza stabilizacji -0,0399(*) 0,0055 0,000

* Roznica $rednich jest istotna na poziomie o = 0,01.

Zrodto: obliczenia wiasne.

sSimw

Biezacy efekt: F(2, 267)=65,884, p=0,0000

0,59
0,58}
0,57}
0,56
0,55}
0,54
0,53}
0,52
0,51}
0,50}
0,49}
048}
047}

0,46

Pionowe stupki oznaczaja 0,99 przedzialy ufnosci

FAZA PRZYPLYWU

FAZA ODPLYWU

FAZA STABILIZACJI
FAZA MIGRACJI

Rysunek 1. Wykres interakcji $rednich zmiennej syntetycznej (SIMW) z podziatem

wedtug trzech faz migracji wartosci
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Tabela 6.

Zestawienie miar niepodobienstwa wewnatrzgrupowego i migdzygrupowego klasyfikacji
przedsigbiorstw wzgledem trzech faz migracji warto$ci

Rok 2007 (n = 270)
Faza migracji wartosci Faza przyptywu Faza stabilizacji Faza odptywu
Faza przyptywu 0,0336 0,0911 0,1547
Faza stabilizacji 0,0911 0,0124 0,0787
Faza odptywu 0,1547 0,0787 0,0388

Zrodto: obliczenia wlasne.

Dla przeprowadzonej analizy mozemy zaobserwowaé mniejsze wartosci $rednie
odleglosci wewnatrzgrupowych w poréwnaniu do wartosci $rednich odlegtosci mie-
dzygrupowych. Oznacza to, iz obiekty po przeprowadzeniu klasyfikacji na trzy fazy
migracji wartosci sg bardziej do siebie podobne wewnatrz poszczegdlnych faz i jedno-
czesnie bardziej zréznicowanie pomigdzy rozpatrywanymi fazami. Moze to §wiadczy¢
0 poprawnie przeprowadzonym podziale przedsigbiorstw zgodnie z modelem trzech
faz migracji wartosci.

Warto zauwazy¢, iz srednie odleglosci wewnatrzgrupowe dla fazy stabilizacji sg
najnizsze w porownaniu do pozostatych dwoch faz. Rownoczesnie mozna zaobserwo-
wac najwyzsze warto$ci miary niepodobienstwa migdzygrupowego dla rozpatrywanej
pary faz przyptywu i odptywu warto$ci w poroéwnaniu do pozostatych dwodch par
— (1) faza przyptywu-faza stabilizacji oraz (2) faza stabilizacji-faza odptywu (por.
tab. 6). Jest to naturalna konsekwencja przeprowadzonych podzialéw na typologiczne
grupy. Przedsigbiorstwa zakwalifikowane do fazy przyptywu i fazy odptywu, winny
by¢ znacznie bardziej zroznicowane wzgledem siebie, niz porownywane obiekty fazy
przyptywu i stabilizacji oraz fazy stabilizacji i odptywu.

6. PODSUMOWANIE

Na podstawie miernikoéw oceny jakosci dokonanej klasyfikacji przedsigbiorstw
na trzy odrgbne grupy stanowigce poszczegélne fazy migracji wartoSci mozna
stwierdzi¢ w miar¢ poprawng heterogeniczno$¢ pomiedzy wyodrgbnionymi grupami
oraz homogeniczno$¢ wewnatrz wyodrebnionych grup wzglgdem trzech faz migracji
wartosci. Poprawnos¢ przeprowadzonej klasyfikacji potwierdzita rowniez analiza
wartos$ci srednich oraz mediany zmiennych diagnostycznych i wartosci SIMW wzgle-
dem utworzonych trzech faz migracji wartosci. Pozytywnie zweryfikowano hipoteze
o nierownosci wartosci $rednich zmiennej syntetycznej wzgledem wyszczegolnio-
nych trzech klas.
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Zaproponowana metoda klasyfikacji przedsi¢biorstw na trzy fazy migracji warto-
$ci stanowi praktyczne uzupetnienie modelu, ktéry zaproponowat Slywotzky (1996)
wielokrotnie przytaczany p6zniej przez roznych autorow. W modelu trzech faz migra-
¢ji wartosci zostato wskazane kryterium oraz arbitralnie przyjete przez Slywotzky’ego
wartos$ci graniczne okreslonych faz migracji. Propozycja ta postuzyli si¢ przyktadowo
Herman, Szablewski (1999, s. 31-35) w celu fragmentarycznej analizy migracji war-
tosci na polskim rynku kapitalowym (badaniem objeto zaledwie 14 przedsigbiorstw
w 1997 roku). Kryterium 1 arbitralnie przyjete wartosci graniczne stanowig niewat-
pliwie wade modelu Slywotzky’ego. Dotyczy to przede wszystkim: (1) braku analiz
empirycznych wskazujacych na wlasciwe wartosci graniczne wyszczeg6lnionych faz
migracji; (2) przyjecie tylko jednego kryterium pomiaru (relacja wartosci rynkowej
do przychoddw ze sprzedazy), co ogranicza z natury skomplikowany proces migracji
wartosci do analizy jednowymiarowej; oraz (3) oparcie kryterium pomiaru na kategorii
przychodow ze sprzedazy, ktéra nie uwzglednia kosztochtonnosci (wysokie przychody
ze sprzedazy nie oznaczaja uzyskania zysku ekonomicznego z uwzglednieniem kosztu
kapitatu) oraz kapitatochtonno$ci powotania i prowadzenia dziatalnosci przez przed-
sigbiorstwo. Ponadto, przyjete kryterium (relacja wartosci rynkowej do przychodow
ze sprzedazy) z uwagi na przyjete wartosci graniczne jest stymulanta. Stad z dwoch
przedsiebiorstw o jednakowej warto$ci rynkowej wyzszy poziom rozwoju migracji
warto$ci posiada to przedsicbiorstwo, ktére uzyskalo mniejsza wartos¢ przychodow
ze sprzedazy.

Zaproponowana w pracy metoda podzialu umozliwia sporzadzenie mapy migracji
wartosci przedsigbiorstw zgodnej z modelem teoretycznym trzech faz migracji. Do
pomiaru migracji warto$ci zastosowano trzy zmienne diagnostyczne (analiza wielo-
wymiarowa). Poprzez odniesienie do obiektu antywzorca (dolny biegun rozwoju),
miejsce danego przedsigbiorstwa uzaleznione jest nie tylko od jego wiasnych wyni-
kéw w zakresie migracji warto$ci, ale takze od wynikoéw w tym zakresie innych ana-
lizowanych przedsigbiorstw, tj. wartosci SIMW. W efekcie mozliwe jest zastosowanie
tej metody w roznych okresach, gdzie wartosci graniczne poszczegolnych faz migracji
staje si¢ ptynne.

Z drugiej strony w odréznieniu do modelu Slywotzky’ego zastosowanie zapropo-
nowanej metody opartej na syntetycznym indeksie migracji warto$ci wymaga zebrania
informacji z wielu przedsi¢biorstw jednocze$nie. W zaprezentowanym badaniu byto
to 270 przedsiebiorstw. Stad w razie potrzeby przeprowadzenia jedynie fragmenta-
rycznej analizy migracji wartosci dotyczacej przyktadowo kilkunastu przedsigbiorstw
notowanych na gieldzie papierow warto§ciowych, wymaga uwzglednienia wszystkich
spotek gietdowych.

Analiza jakoS$ci przeprowadzonego podzialu wskazuje na poprawno$¢ przyjetych
rozwiazan konstrukcji syntetycznego indeksu migracji warto$ci, jak i samej procedury
klasyfikacji. Jednocze$nie w literaturze przedmiotu brak jest badan empirycznych
weryfikujacych poprawnos¢ podziatu wedtug przyjetych przez Slywotzky’ego warto-
$ci granicznych trzech faz migracji wartos$ci.
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Zestawienie przedsigbiorstw wzgledem trzech faz migracji wartosci moze by¢
pomocne w analizie aktualnej sytuacji ekonomicznej oraz pozycji spotki na tle catego
rynku i/lub sektora gospodarczego. Podkresli¢ nalezy, ze mapa migracji wartosci
w ksztalcie zaprezentowanym w zatgczniku zawiera takze fragmentaryczny ranking
przedsiebiorstw (po pig¢ spolek najlepszych i najgorszych w danej klasie) w zakresie
migracji wartosci na polskim rynku kapitalowym w roku 2007, cho¢ oczywiscie
jest to efekt nieomawianej procedury podziatu przedsiebiorstw, lecz konstrukcji
syntetycznego indeksu migracji wartosci (SIMW) i wzgledem jego porzadkowania
liniowego.

Uzupetienie analizy migracji warto$ci stanowi¢ moze wybor reprezentantow
odpowiednich faz migracji wartosci. Najczesciej stosowang metoda wyboru repre-
zentantoOw klas jest metoda $rodka cigzkosci. Opis metod wyboru reprezentantow
klas zawierajg prace migdzy innymi: Nowak (1990, s. 181-188), Pociecha, Podolec,
Sokotowski, Zajac (1998, s. 105-110).

Spetnienie warunkow, aby (1) wybrane przedsigbiorstwo-reprezentant charak-
teryzowalo si¢ najwigkszym podobienstwem w odniesieniu do pozostatych spotek
zaliczonych do tej samej klasy (blisko $rodka cigzkosci danej grupy), oraz (2) jed-
nocze$nie jak najbardziej niepodobny do przedsigbiorstw pozostatych klas, w tym
takze ich reprezentantdow powoduje, ze reprezentanci poszczegdlnych grup stanowig
przedsigbiorstwa typowe dla swej klasy, oraz jednoczesnie spoitki te r6znig si¢ pomig-
dzy sobg na tyle istotnie, przez co istnieja odpowiednie przestanki do szczegotowego
poznania typologii przedsi¢gbiorstw dla utworzonych trzech grup. W tym celu mozna
wykorzysta¢ odpowiednie wskazniki analizy ekonomiczno-finansowej, oraz wskazniki
stanu zarzadzania warto$cig przedsi¢gbiorstwa. Propozycje w tym zakresie stanowié
moze opracowanie Siudaka (1998) — dla przedsigbiorstw sfery realnej — oraz Siudaka
(2007) dla instytucji finansowej typu bank komercyjny. Tak okreslony przedmiot
badan, moze stanowi¢ jeden z kierunkow dalszych badan w zakresie analizy migracji
warto$ci przedsigbiorstw na rynku kapitalowym, ktorego tematyka moze by¢ przed-
miotem oddzielnej publikacji.
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ZALACZNIK

Tabela 7.

Zestawienie 5 najlepszych i najgorszych przedsigbiorstw w poszczeg6élnych trzech fazach migracji
warto$ci w roku 2007

Miejsce
L.P. Spoétka SIMW d; Relacja Faza migracji | w danej
fazie

1 ECHO 0,8393 | 0,3083 | d; > u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyplywu 1
2 ZYWIEC 0,7314 | 0,2005 | d'; > u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyplywu 2
3 CEZ 0,7279 | 0,1970 | d'; > u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyplywu 3
4 | ATLANTIS | 0,6840 | 0,1531 | di=u; SIMW >Me(SIMW) | Faza przypltywu 4
5 FON 0,6336 | 0,1027 | d=u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyptywu 5
57 BZWBK 0,5391 | 0,0081 | d;>u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyptywu 57
58 | FORTISPL | 0,5391 | 0,0081 | d;>u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyptywu 58
59 | HANDLOWY | 0,5386 | 0,0077 | d ;= u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyptywu 59
60 DEBICA 0,5386 | 0,0077 | d>u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyptywu 60
61 | INTERSPPL | 0,5385 | 0,0076 | d ;= u; SIMW > Me(SIMW) | Faza przyptywu 61
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Miejsce

L.P. Spotka SIMW d; Relacja Faza migracji w danej

fazie
62 | EUROTEL | 0,5384 | 0,0075 di<u Faza stabilizacji 1
63 | QUMAKSEK | 0,5384 | 0,0075 di<u Faza stabilizacji 2
64 | EUROFAKTR | 0,5381 | 0,0072 di<u Faza stabilizacji 3
65 | NOWAGALA | 0,5379 | 0,0070 di<u Faza stabilizacji 4
66 PEPEES 0,5378 | 0,0068 di<u Faza stabilizacji 5
192 DUDA 0,5244 | 0,0066 di<u Faza stabilizacji | 131
193 UNIMA 0,5241 | 0,0068 d;i<u Faza stabilizacji 132
194 | INSTALKRK | 0,5236 | 0,0073 di<u Faza stabilizacji 133
195 RELPOL 0,5234 | 0,0075 di<u Faza stabilizacji 134
196 | ATLANTAPL | 0,5233 | 0,0075 di<u Faza stabilizacji | 135
197 ccc 0,5230 | 0,0079 | d’;> u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odptywu 1
198 | ODLEWNIE | 0,5226 | 0,0083 | d>u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odptywu 2
199 | PROCHEM | 0,5223 | 0,0086 | d'i>u; SIMW <Me(SIMW) | Faza odplywu 3
200 | BBICAPNFI | 0,5218 | 0,0091 | d>u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odptywu 4
201 | CERSANIT | 0,5213 | 0,0096 | d'; = u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odptywu 5
266 MIDAS 0,4008 | 0,1301 | d; > u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odptywu 70
267 IGROUP 03774 | 0,1535 | d;=u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odplywu 71
268 PEMUG 0,3500 | 0,1809 | d;>u; SIMW <Me(SIMW) | Faza odptywu 72
269 | ALCHEMIA | 0,3245 | 0,2064 | di=u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odplywu 73
270 | TRAVELPL | 0,1608 | 0,3701 | d=u; SIMW < Me(SIMW) | Faza odplywu 74

Wartos$¢ progowa u — 0,0076; mediana SIMW — 0,5309.

Zrodto: obliczenia wiasne
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KLASYFIKACJA PRZEDSIEBIORSTW ZE WZGLEDU NA TRZY FAZY MIGRACJI WARTOSCI
Z WYKORZYSTANIEM METOD PORZADKOWANIA LINIOWEGO

Streszczenie

W opracowaniu podj¢to zagadnienie taksonomicznego podziatu przedsigbiorstw notowanych na
GPW w Warszawie wzgledem poziomu rozwoju migracji warto$ci zgodnie z modelem trzech faz migracji
wartos$ci. Zaprezentowano odpowiedni algorytm klasyfikacji przedsigbiorstw do wyszczegdlnionych faz
migracji warto$ci, z wykorzystaniem zmiennej syntetycznej opracowanej na podstawie metody porzadko-
wania liniowego. Uzyskane podzialy badanej zbiorowosci poddano ocenie jakosci klasyfikacji za pomoca
miary niepodobienstwa wewnatrzgrupowego oraz mi¢dzygrupowego oraz zweryfikowano statystyczng
istotnos$¢ roznic $rednich zmiennej syntetycznej wedlug wyodrgbnionych trzech faz migracji wartosci.

Stowa kluczowe: migracja warto$ci, taksonomiczna klasyfikacja obiektow, zmienna syntetyczna,
porzadkowanie liniowe

THE CLASSIFICATION OF ENTERPRISES ACCORDING TO THE THREE STAGES OF VALUE
MIGRATION BASED ON METHODS OF LINEAR ORDERING

Abstract

The paper presents and attempt to divide enterprises listed on the Warsaw Stock Exchange basing on
taxonomy with regard to a level of value migration development according to three stages of the value
migration model. There was proposed the algorithm of enterprises classification to the distinct stages of
value migration employing a synthetic variable elaborated on the basis of linear ordering. The divisions
of the population under the study were evaluated with respect to the quality of classification using the
measure of within and between groups dissimilarity, furthermore, they were tested for the equality of
means using the analysis of variance F- test.

Key words: value migration, classification of units based on taxonomy, synthetic variable, linear
ordering
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PRZESTRZENNO-CZASOWE MODELOWANIE ZMIENNOSCI PRODUKCIJI
W SEKTORACH MIKRO-, MALYCH, SREDNICH I DUZYCH
PRZEDSIEBIORSTW W POLSCE!

1. WSTEP

Po roku 1989 Polska stata si¢ jednym z dynamiczniej rozwijajacych sie krajow
Europy. Szybki rozwdj kraju spowodowany byl miedzy innymi wzrostem przed-
sigbiorczo$ci znacznej czgsci spoleczenstwa. Nastapit wzrost liczebnosci matych
podmiotow, dzicki ktorym wystapit znaczny wzrost aktywnos$ci gospodarczej kraju,
przejawiajacy si¢ we wzroscie wartosci produktu krajowego brutto oraz spadku
poziomu stopy bezrobocia?. W zwigzku z powyzszym pozycja sektora mikro-, matych
1 $rednich przedsi¢biorstw (MSP) umocnita si¢ i jednoczesnie stala si¢ fundamentem
gospodarki rynkowe;.

Zgodnie z definicjg zawarta w ustawie o swobodzie dzialalnos$ci gospodarczej
z 2 lipca 2004 r., przedsigbiorstwa klasyfikuje si¢ na mikro-, mate, srednie oraz duze
przedsigbiorstwa. Sektor MSP taczy w sobie trzy podstawowe klasy wielkosci przed-
sicbiorstw. Wskazane rodzaje przedsi¢biorstw w duzym stopniu sg niejednorodne.
Na podstawie definicji kazdej klasy przedsigbiorstw mozna wyodrgbni¢ wiele roz-
nic wystepujacych miedzy nimi. Réwniez literatura ekonomiczna wskazuje réznice
wewnatrz sektora MSP. Przyktadem moze by¢ fakt, ze bariery silnie wptywajace na
ograniczenie rozwoju mikroprzedsigbiorczos$ci, nie majg az tak duzego znaczenia przy
rozwoju $rednich przedsigbiorstw. Nalezy zauwazy¢, ze sektor MSP taczy w sobie
grupy przedsiebiorstw rozne m.in. pod wzgledem zarzadzania, organizacji oraz pla-
nowania (por. Dominiak, 2005). Wazne jest zatem, aby rozpatrywac przedsi¢biorstwa
w oddzielnych grupach wedtug klas wielkosci.

Celem artykutu jest prezentacja oraz wykorzystanie statycznego modelowania
panclowego w analizie porownawczej modelowego zwiazku produkcji w sektorach

I Artykul stanowi wyniki badania przeprowadzonego w ramach pracy magisterskiej napisanej pod

kierunkiem dr hab. Marioli Pitatowskiej, prof. UMK.

2 Spadek poziomu stopy bezrobocia nie mial charakteru systematycznego. Byly okresy, zwlaszcza
w poczatkowym okresie transformacji, gdy poziom bezrobocia w kraju gwaltownie rdst, natomiast byty
réwniez okresy ozywienia gospodarczego, w ktorych bezrobocie spadato.
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mikro-, matych, §rednich oraz duzych przedsigbiorstw, droga analizy wspdtczynnikdéw
elastycznosci z funkcji produkcji Cobb-Douglasa dla poziomu produkcji sprzedane;j
przemystu oraz poprzez analize wspotczynnikéw produktywnosci krancowej z linio-
wych modeli produkcji.

W artykule zaprezentowano podstawowe estymatory sluzace estymacji para-
metréw modeli panelowych oraz testy pozwalajace oceni¢ heteroskedastycznosé
analizowanych modeli. Kolejny punkt artykutu zawiera wyniki analizy empirycznej
produkcji w badanych sektorach przedsigbiorstw. Wnioski z przeprowadzonej analizy
oraz kierunki dalszych badan zaprezentowano w podsumowaniu artykutu.

2. MODELOWANIE DANYCH O CHARAKTERZE PRZESTRZENNO-CZASOWYM

Ze wzgledu na panelowy charakter danych szacujac parametry poszczegdlnych
modeli produkcji postuzono si¢ statycznymi modelami panelowymi. Rosnace zna-
czenie zastosowan modeli panelowych wielokrotnie podkreslane jest w literaturze
swiatowej oraz polskiej. Zalozenia, podstawowa terminologia, a takze zalezno$ci
wystepujace w metodyce budowy statycznych modeli panelowych rozwinigte zostaly
m.in. w pracach Matyasa i Severstre (1996), Johnston’a i DiNardo (1997), Wooldrid-
ge’a (2002), Greene’a (2003), Verbeeka (2004) oraz Baltagi’ego (2005).

W pracy podjeto probe zastosowania modeli panelowych do zbadania kierunku
i natezenia zmian w produkcji w sektorze MSP. Glownym zatozeniem konstrukcji
modeli panelowych jest niezmienno$¢ parametréw przy zmiennych objasniajgcych
wzgledem obiektow i czasu. Zroéznicowanie sktadnika losowego lub wyrazu wolnego
(w zalezno$ci od zatozen) wzgledem obiektow i/lub czasu pozwala na uwzglednie-
nie zjawiska braku homogeniczno$ci obiektow lub zréznicowania modelowanego
zjawiska w czasie. Modele statyczne, ktore omoOwione zostang ponizej nazywa si¢
odpowiednio modelami z efektami stalymi (fixed effects) oraz modelami z efektami
losowymi (random effects) (por. Danska-Borsiak, 2011, s. 39).

2.1. METODY ESTYMACJI PARAMETROW MODELI PANELOWYCH

Estymator panelowy MNK stanowi najprostszy sposéb estymowania parame-
trow modelu opartego na danych panelowych, w ktorym zaktada si¢, ze badana
populacja jest homogeniczna (badane obiekty sa jednorodne) oraz odchylenia
zaobserwowane pomiedzy rzeczywista warto$cig zmiennej objasnianej a wartoscig
teoretyczng, spowodowane sg wytacznie sktadnikiem losowym, ktorego rozktad jest
niezalezny i identyczny dla kazdego obiektu we wszystkich okresach (por. John-
ston, DiNardo, 2005). W praktyce, zatozenie to jest trudne do spelnienia, dlatego
w estymacji parametrow modelu opartego na danych panelowych proponuje si¢
dwa podstawowe podejscia. Pierwsze podejscie stanowi estymator efektow statych
(FE — fixed effects), ktory stosuje si¢ w estymacji parametrow modeli ze stwier-
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dzonymi efektami indywidualnymi. Sformutowanie modelu zaktada, ze efekty
indywidualne f; dla poszczegolnych jednostek nie sa przypadkowe i mozliwe
jest oszacowanie ich wartosci (por. Osinska, 2007). Oznacza to, ze r6znice mig-
dzy poszczegbdlnymi jednostkami mozna uchwyci¢ w rdznicach pojawiajacych si¢
w wyrazie wolnym. Odwotujac si¢ do konstrukcji modelu efektow statych nalezy
wskazaé, ze podstawowym ograniczeniem w estymacji parametrow takiego modelu
jest problem odwracania macierzy zbyt duzego rzedu. Rozwigzaniem problemu jest
przeksztatcenie danych a nastepnie szacowanie parametrow na nowo zdefiniowanych
szeregach panelowych. Przeksztalcenia polegaja na u$rednieniu modelu wzgledem
czasu, a nastepnie odjegciu stronami od warto$ci x; oraz y; dla i-tego obiektu odpo-
wiadajacych im $rednich arytmetycznych. Wowczas estymator parametrow struktu-
ralnych FE przyjmuje posta¢ (por. Kufel, 2011):

B =(XTX) X5 (1)

Drugim sposobem estymacji parametrow modeli panelowych jest zastosowa-
nie estymatora efektow losowych (RE — random effects), ktory w odroznieniu od
estymatora FE, efekty indywidualne traktuje jako zmienne losowe i stanowig one
element sktadnika losowego, rozumianego jako proces stochastyczny. Ze wzgledu na
zalezno$¢ migdzy sktadnikiem losowym a efektami indywidualnymi wnioskuje sig, ze
wystepuje autokorelacja w resztach. Implikuje to konieczno$¢ stosowania w modelo-
waniu uogolnionej metody najmniejszych kwadratow (UMNK).

Estymator UMNK ma nastepujaca postac (por. Osinska, 2007):
D To-lv)! vTo-!
ﬂUMNK:(XQ X) X Qy, (2)
w ktorym:
X — oznacza macierz obserwacji na zmiennych objasniajacych o wymiarze (N7 x K),

y — oznacza macierz obserwacji na zmiennej objasnianej o wymiarze (N7 x 1),
Q! — macierz blokowo diagonalna o wymiarze (NT x NT) postaci:

w ktorej elementy gtownej przekatnej wyznacza si¢ wg formuly:



272 Andrzej Geise

2
o' =07} {1 "—} ©

2
O +Tog,

e, — oznacza wektor reszt z uogdlnionego modelu dla danych panelowych,
o1, — wariancja skfadnika losowego z modelu o statych efektach (FE),
o, — wariancja skladnika losowego z modelu o losowych efektach (RE).

2.2. ESTYMATOR EFEKTOW STALYCH CZY ESTYMATOR EFEKTOW LOSOWYCH

Znajac podstawowe typy estymatorow parametréw modeli panelowych, nalezy
odpowiedzie¢ na pytanie, ktory z nich jest najlepszy w danej sytuacji. Dokonuje sig
tego poprzez porownanie wlasnosci opisanych estymatordéw, wykorzystujac w tym celu
odpowiednie testy heteroskedastycznos$ci: Walda, Breuscha-Pagana oraz Hausmana.

Testowanie efektow ustalonych odbywa si¢ przy uzyciu testu Walda. Hipoteza
zerowa zaklada réwno$¢ wyrazow wolnych w ujeciu statystycznym oraz ich nieza-
lezno$¢ od obiektu oraz czasu. Hipoteza alternatywna natomiast, zaklada, ze wyrazy
wolne sg stale w czasie ale rozne dla i-tych obiektow. Statystyka testu przyjmuje
postaé (por. Baltagi, 2005):

_ (SSRpooled - SSRFE ) /(}’l - 1)

e (SSR,;)/(NT -N-K) )

SSR,501ea— Suma kwadratow reszt obliczona dla modelu y;, = X, + &,
SSRy; — suma kwadratow reszt obliczona dla modelu 7; = X, + &,

N — liczba obiektow

T — liczba okresow,

K — liczba zmiennych objasniajacych w modelu.

Jezeli I > F,,,,, to nastepuje odrzucenie hipotezy zerowej na rzecz hipotezy
alternatywnej, co §wiadczy o braku jednorodnosci obiektow i sugeruje uzycie esty-
matora FE. Wybor H; pozwala stwierdzié, ze wprowadzenie statych wartos$ci wyrazu
wolnego dla kazdego obiektu poprawia doktadno$¢ oszacowan parametrow. W prze-
ciwnym przypadku, gdy F' < F, ,,, nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej
stwierdza si¢ homogeniczno$¢ obiektow i1 uzasadnia budowe modelu opierajac si¢ na
zatozeniach estymatora panelowego MNK (por. Osinska, 2007).

Testowanie efektow losowych odbywa si¢ przy wykorzystaniu testu Breuscha-
Pagana. Test ten jest wariantem testu mnoznika Lagrange’a. Prawdziwo$¢ hipotezy
alternatywnej oznacza, ze wprowadzenie efektow indywidualnych do modelu nie
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zmienia jego wariancji, stagd wariancja efektow indywidualnych jest zerowa, co ozna-
cza, ze wprowadzenie takich efektow jest zbedne, a wigc w estymacji lepszy okazat
si¢ estymator uogoélniony dla danych panelowych (por. Greene, 2003).

Hipotezy testu Breuscha-Pagana weryfikowane sg na podstawie statystyki LM,
ktora przyjmuje postac:

; (6)

gdzie e;, sa resztami modelu, w ktorym nie wyr6znia si¢ efektoéw grupowych.

Przy prawdziwos$ci hipotezy zerowej, statystyka LM jest zbiezna do rozktadu y3(1)
z jednym stopniem swobody. W przypadku gdy wartos$¢ statystyki LM przekroczy
warto$¢ krytyczng, odczytang z tablic rozktadu y2 dla przyjetego poziomu istotno-
$ci, nalezy odrzuci¢ hipotez¢ zerowa, co oznacza, ze wariancja sktadnika losowego
zréznicowanych efektow indywidualnych jest rozna od zera, a wigc odpowiednim do
estymacji modelem jest model RE. Brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowe;j
implikuje wyzszo$¢ estymatora uogdlnionego nad estymatorem efektow losowych
(por. Osinska, 2007).

Hausman (1978) opisat test, na podstawie ktorego dokonuje si¢ wyboru miedzy
estymatorem efektow stalych a estymatorem losowych efektow indywidualnych.
Hipoteza zerowa testu, oznacza brak autokorelacji miedzy efektami indywidualnymi
f,; oraz zmiennymi objasniajacymi x;,. Generalna idea testu opiera si¢ na porOwnaniu
obu estymatoréw pod wzglgdem zgodnosci oraz efektywnosci (por. Verbbek, 2004).
W zwiazku z tym rozwazono réznice migdzy estymatorami postaci § = frz — frg, €O
pozwolitlo Hausmanowi wyprowadzi¢ statystyke W dang wzorem:

w=¢"Vl'q, (7)

gdzie V(§) = V(Brg) — V(Pre), V(Brr) oraz V(frs) stanowiag asymptotyczne macierze
wariancji i kowariancji estymatorow LSz i frg (por. Owusu-Gyapong, 1986).

Hausman wykazal, ze statystyka W ma asymptotyczny rozklad y? z m stopniami
swobody, gdzie m jest liczba zmiennych objasniajacych (por. Verbeek, 2004). Przy-
jecie hipotezy alternatywnej jako prawdziwej, wiaze si¢ z wyborem estymatora FE,
ktory jest nieobcigzony, a jednak nie spetnia zatozen o efektywnosci. Przy wyborze
estymatora RE jako bardziej wlasciwego, wybiera si¢ estymator nieobcigzony oraz
zgodny (por. Osinska, 2007).
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3. ANALIZA EMPIRYCZNA ZROZNICOWANIA SEKTORA MSP

Analiza empiryczna zréznicowania sektora MSP przeprowadzona zostata droga
analizy wspotczynnikow elastycznosci z modeli produkcji Cobb-Douglasa oraz
wspotczynnikow produktywnosci krancowej z linowych modeli produkcji. Dane do
analizy pobrane zostaly z baz danych Gléwnego Urzedu Statystycznego. Obejmujg
one poziom produkcji sprzedanej przemystu, naktady inwestycyjne oraz zatrudnienie
w uktadzie 16 wojewodztw w latach 2005-2009.

Wspdtczynniki elastyczno$ci z funkcji Cobb-Douglasa oraz wspotczynniki pro-
duktywnosci krancowej z liniowych modeli szacowane byty w dwoch wariantach.
Pierwszy wariant modelu Cobb-Douglasa obejmowat w specyfikacji dwie zmienne
objasniajace tj. naklady inwestycyjne oraz poziom zatrudnienia. Z kolei drugi wariant
modelu Cobb-Douglasa uwzglednia dodatkowo wystepowanie trendu. Specyfikacja
liniowych modeli produkcji jest identyczna jak w przypadku modeli Cobb-Douglasa.
Uwzglednienie w modelowaniu zmiennos$ci produkcji zmiennej czasowej ¢, pozwala
na ewentualng eliminacj¢ niestacjonarnosci procesow. Uwzglednienie sktadnika
trendu w modelach produkcji stanowi intuicyjne podejscie, nie jest natomiast efektem
badania wewngtrznej struktury procesu.

2\ 2\
. o Funkcja produkcji Cobb- Wariant I (zmienne
Zmienna objasniana: s
Douglasa objasniajace)
NI 2)Z
PRODUKCIJA S J/ J/
4 2\ 2\
Liniowa funkcja Wariant II (zmienne
produkcji objasniajace)
I)NI 2)Z 3)time

- J

Rysunek 1. Warianty modelowania

Zrodto: opracowanie wiasne.

Do opisu wartosci produkcji [P;], w zalezno$ci od przyjetej postaci analitycznej
funkcji, zaproponowano nastgpujace postaci modeli produkcji:

model Cobb-Douglasa P, = B,NIPZ/e"e" (®)
model liniowy P,=a,+aNl, +a,Z, +pt+ég,, )

dlai=12,...,16 orazt=1,2,...,5,

gdzie:
P, — warto$¢ produkcji w min zt w i-tym sektorze w okresie t,
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NI, — warto$¢ naktadow inwestycyjnych w tys. zt w i-tym sektorze w okresie t,

Z;; — wielko$¢ zatrudnienia w tys. osob w i-tym sektorze w okresie t,

t — sktadnik trendu,

y, p — miernik efektoéw neutralnego postepu technicznego i postepu organizacyjnego,
oo, o — parametr wyrazu wolnego,

oy, 0, — wspotczynniki produktywnos$ci krancowej liniowych modeli produkeji,

b1, B — wspdlezynniki elastyczno$ci funkceji produkcji Cobba-Douglasa,

u;, €; — sktadnik losowy réwnania.

Ze wzgledu na panelowy charakter danych rozwazono stosowanie trzech typow
estymatorow: panelowego MNK, estymatora fixed effects oraz estymatora random
effects. Wyboru jednego z nich dokonano droga analizy heteroskedastycznosci sktad-
nika losowego, wykorzystujac opisane wyzej testy heteroskedastycznosci:

— po pierwsze, badano czy wprowadzenie zréznicowanych wyrazow wolnych dla
i-tych obiektow daje dokladniejsze oszacowania parametrow modelu danych pane-
lowych (test Walda),

— po drugie, badano zatozenia o stato$ci wariancji sktadnika losowego dla N obiek-
tow (test Breuscha-Pagana),

— po trzecie, badano wilasnos$ci estymatorow FE oraz RE a nastgpnie wybrano nie-
obcigzony estymator (test Hausmana).

Wybor odpowiednich estymatorow dla odpowiednich wariantow modelowania
zaprezentowano w tabeli 1.

Dla funkcji produkcji Cobb-Douglasa w wariancie I we wszystkich sektorach
przedsigbiorstw w testach Walda oraz Breuscha-Pagana odrzucono hipoteze zerowa
na korzys$¢ alternatywnej, uznajac estymator FE jako bardziej odpowiedni, w przy-
padku testu Walda oraz wskazujac wyzszo$¢ estymatora RE, w przypadku testu Bre-
uscha-Pagana. Rozstrzygnieciem dylematu wyboru najlepszego estymatora stanowi
wigc test Hausmana, ktory przy 5% poziomie istotnosci wskazuje na brak podstaw
do odrzucenia hipotezy zerowej uznajac tym samy estymator RE jako bardziej efek-
tywny (zob. tabela 1 — model produkcji Cobb-Douglasa, wariant I). Uwzglednienie
w analizie czynnika czasu w wariancie II spowodowato zmiany w wyborze estyma-
tora najlepszego do szacowania parametrow w badanych sektorach przedsigbiorstw.
Zmiana nastgpita tylko w sektorze MMP, gdzie w te$cie Hausmana wskazano na
brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej, tym samym wybierajac estymator FE.
W pozostatych sektorach najlepszy okazat si¢ estymator RE (zob. tabela 1 — modele
produkcji Cobb-Douglasa, wariant II). Analiza jednorodnos$ci sktadnika losowego dla
liniowych modeli produkcji we wszystkich sektorach przedsigbiorstw w wariancie
I wskazuje, iz estymatorem nieobcigzonym jest estymator efektow statych (FFE)
(zob. tabela 1 — liniowe modele produkcji, wariant I). Uwzglednienie czynnika czasu
w liniowych modelach produkcji dla sektorow MMP, SP oraz MSP nie spowodowalo
zmian wlasno$ci wykorzystywanych estymatorow. W dalszym ciagu nieobcigzonym



276

Andrzej Geise

estymatorem w tych sektorach jest estymator FE. Natomiast w sektorze DP, test
Hausmana wskazuje, ze estymatorem nieobciagzonymi efektywnym jest estymator RE
(zob. tabela 1 — liniowe modele produkcji, wariant II).

Tabela 1.
Testy heteroskedastycznosci dla funkcji produkcji Cobb-Douglasa
oraz liniowych funkcji produkcji — wariant I oraz II
Funkcja produkcji Cobb-Douglasa
Testy MMP SP MSP DP

Wariant [
TEST WALDA F=26,008* F=9,406* F=18,492* F=17,520%*
TEST BREUSCHA — PAGANA LM=104,556* | LM=58,830* | LM=88,909* | LM=90,901*
TEST HAUSMANA W =5,028 W =1,5878 W =2,620 W =1,990

Wariant II
TEST WALDA F=33,398* F=9,532* F=18,543* F=52,644*
TEST BREUSCHA — PAGANA LM=112,680* | LM=62,688* | LM=90,754* | LM=128,139*
TEST HAUSMANA W=10,484* | W=0,015 W = 3,323 W = 1,486
Liniowa funkcja produkcji

Wariant [
TEST WALDA F=27,481* F=7,335% F=17,743* F=58,751*
TEST BREUSCHA — PAGANA LM=92,471* | LM=22,479* | LM=53,318* | LM=111,514*
TEST HAUSMANA W =28,493* | W=15249* | W=17,763* | W =6,754*

Wariant II
TEST WALDA F=28,944* F=7,736* F=18,999* F=73,659*
TEST BREUSCHA — PAGANA LM=99,534* | LM=24,924* | LM=60,698* | LM=117,217*
TEST HAUSMANA W=10,612% | W=17,067* | W=17,408* | W =5,042*%

* odrzucenie hipotezy zerowej przy poziomie istotnosci 0=0,05.

Zrodlo: obliczenia wiasne.

Wyniki oszacowan parametrow w modelach produkceji przy zastosowaniu odpo-
wiednich estymatoréw przedstawiono w tabeli 2.



Przestrzenno-czasowe modelowanie zmiennosci produkcji w sektorach... 277

Tabela 2.
Wyniki estymacji parametrow modeli produkcji
FUNKCJA PRODUKCJI COBBA-DOUGLASA
Wariant 1 Wariant I1
Zmienna | npyp SP MSP DP MMP SP MSP DP
RE RE RE RE FE RE RE RE
const 0,025 0,066 0,038 0,426 2,895 0,083 0,043 0,973
) (-5,99) (-4,14) (-4,86) (-1,23) (0,68) (-3,77) (-4,64) (-0,04)
NI 0,176 0,193 0,240 0,176 0,069 0,123 0,159 -0,036
(6,77) (3,26) (6,04) (3,05) (1,67)* (1,84)* (2,57) (-0,92)*
z 0,812575 0,801 0,740 0,716 0,544 0,863 0,822 0,897
(12,92) (8,53) 9,77) (7.9) (3,58) (8,93) (9,13)  (12,23)

0,030 0,019 0,014 0,069

t B B - - (4,4) (2,15) (1,69)* (11,27)

Wspélezynniki determinacji

(%) 70,75 46,65 64,71 43,46 78,79 49,75 66,11 81,35
(%) 96,70 95,46 95,94 93,89 96,78 95,52 96,12 93,59
(%) 96,21 93,65 95,16 92,58 95,80 93,84 95,37 93,28
Statystyka testu F
F 1128,2 809,5 909,8 591,6 1157,2 820,9 953,8 562,1
LINIOWA FUNKCJA PRODUKCJI
Wariant 1 Wariant 11
Zmienna
MMP SP MSP DP MMP SpP MSP DP
FE FE FE FE FE FE FE RE
const 3074,53 2339,71 6407,71 4925,45 3256,8 5366,08  7911,89  4262,99
: (2,48) (0,94) (1,85) (1,29) 2,77) (2,04) (2,36) (1,04)
NI 0,001 0,001 0,001 0,002 0,001 0,001 0,001 0,001
(7,43) (2,24) (5,77) (4,55) (4,49) (2,09) (4,19) (2,89)
7 0,012 0,067 0,019 0,106 0,012 0,029 0,016 0,107
(2,37) (2,22) (1,84)* (3,67) (2,46) 0,91)* (1,56)* (5,63)

167,94 319,49 375,28 1511,14

t B B B B (2,88) 2,7 (2,66) (4,64)

Wspélezynniki determinacji

(%) 70,75 35,77 64,67 60,35 74,25 42,64 68,35 70,28
(%) 93,03 92,02 90,71 81,47 93,76 89,23 90,90 81,94
(%) 92,18 90,09 89,80 80,79 92,54 86,04 89,59 81,59

Statystyka testu F
F 513,9 4440 375,9 169,3 578,5 319,0 384,6 174,7

* brak podstaw do odrzucenia Hy w tescie t-Studenta, w nawiasach podano wartosci statystyki #-Stu-
denta, RE oznacza estymator efektow losowych, FE oznacza estymator efektow statych; statystyka testu
F wyznaczona w oparciu o migdzygrupowy wspotczynnik determinacji.

Zrodto: obliczenia wlasne.
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Pod wzgledem istotnosci parametréw oraz jako$ci dopasowania danych empirycznych,
modele produkcji w prezentowanych wariantach sg akceptowalne. Ze wzgledu na kluczowy
w calym badaniu charakter wspotczynnikow elastycznosci oraz wspotczynnikow pro-
duktywnosci krancowej, nie usuwano z modeli zmiennych nieistotnych statystycznie.
Dla potwierdzenia tacznej istotnosci parametréw badanych modeli przeprowadzono
test F (zob. tabela 2).

Interpretacja ekonomiczna wspolczynnikdéw elastyczno$ci w modelach produkcji
Cobb-Douglasa oznacza przecigtny przyrost poziomu produkcji spowodowany jed-
noprocentowym wzrostem naktadu czynnika produkcji, przy zatozeniu stato$ci pozo-
statych czynnikow. Jednoprocentowy wzrost wielkosci naktadow inwestycyjnych
(ceteris paribus) w modelach produkcji Cobb-Douglasa w wariancie I powoduje
przecietny wzrost poziomu produkcji $rednio o 0,1763% w grupie mikroprzed-
siebiorstw i matych przedsiebiorstw, 0,1935% w grupie $rednich przedsigbiorstw,
0,2398% w sektorze MSP oraz 0,1763% w grupie duzych przedsi¢biorstw. W warian-
cie II modeli Cobb-Douglasa, wzrost naktadéw inwestycyjnych o 1%, ceteris paribus,
powoduje przecigtny wzrost poziomu produkcji odpowiednio o 0,069% w sektorze
mikro i matych przedsigbiorstw, 0,123% w sektorze $rednich przedsigbiorstw oraz
0,159% w sektorze MSP. Zmienno$¢ produkcji spowodowana zmianami wielko$ci
naktadow inwestycyjnych, przy zalozeniu statosci poziomu zatrudnienia w badanych
sektorach, jest mniejsza w sektorze mikro i matych przedsicbiorstw oraz sektorze
$rednich przedsigbiorstw w poréwnaniu z sektorem MSP. Oznacza to, ze traktujgc
sektor MSP bez rozroznienia na sektor matych oraz sektor $rednich przedsigbiorstw,
zawyzono by wptyw wzrostu nakladow inwestycyjnych na wzrost produkcji (zob.
tabela 2).

Uwzglednienie w modelu produkcji Cobb-Douglasa czynnika czasu spowodowato
obnizenie sity wptywu zmian wielko$ci naktadéw inwestycyjnych w grupach MMP,
SP oraz MSP przy zalozeniu stalosci zatrudnienia (zob. tabela 2).

Analiza zmian wielko$ci zatrudnienia w modelach produkcji Cobba-Douglasa
w wariantach [ oraz II przy zatozeniu stalosci naktadéw inwestycyjnych, wskazuje,
ze wzrost zatrudnienia o 1% powoduje sredni wzrost poziomu produkcji o:

— 0,8126% w wariacie I oraz 0,5436% w wariancie Il w grupie MMP,
0,8008% w wariancie | oraz 0,8631% w wariancie Il w grupie SP,
— 0,7397% w wariancie I oraz 0,8218% w wariancie II w sektorze MSP,
— 0,7160% w wariancie I oraz 0,8975% w wariancie Il w grupie DP (zob. tabela 2).

W wariancie | wzrost zatrudnienia w sektorze mikro i matych przedsigbiorstw oraz
w sektorze Srednich przedsicbiorstw jest zblizony. Z kolei badajac wptyw wzrostu
zatrudnienia na zmiany produkcji, przy zalozeniu stato$ci naktadow inwestycyjnych,
w sektorze MSP, nalezy wskazaé, ze wplyw ten jest nizszy. Wyniki te potwierdza
réwniez analiza wspotczynnika elastycznosci wzgledem zatrudnienia w wariancie 11,
gdzie zmienno$¢ produkcji w sektorze MSP na zmiany poziomu zatrudnienia, ceteris
paribus, jest nizsza (zob. tabela 2).
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Interpretacja ekonomiczna wspotczynnika produktywnosci krancowej z linio-
wych modeli produkcji oznacza zmiany poziomu produkcji wywotane przez wzrost
czynnika produkcji o jednostke. Wzrost nakladéw inwestycyjnych o tys. zi, ceteris
paribus, powoduje przecictny wzrost poziomu produkcji w wariancie I o 1,112 tys. zt
dla sektora mikro i matych przedsigbiorstw (MMP), o 966 zt dla $rednich przedsie-
biorstw (SP), o 1,432 tys. zt dla sektora MSP traktowanego lacznie oraz 2,249 tys. zt
dla sektora duzych przedsigbiorstw (DP). W wariancie II po uwzglednieniu w mode-
lach produkcji czynnika czasu szacunki parametrow ulegly znacznemu zmniejszeniu.
W grupie mikro i malych przedsigbiorstw wzrost naktadow inwestycyjnych, ceteris
paribus, powoduje przecietny wzrost produkcji o 800 zt. Dla grupy $rednich przed-
sigbiorstw wzrost produkcji wynosi przecigtnie 865 zi, dla sektora MSP 1,11 tys. zt
oraz dla grupy duzych przedsicbiorstw 1,36 tys. zt (zob. tabela 2). Reakcje wielko$ci
produkcji w badanych sektorach na zmiany w wielko$ciach zatrudnienia przy zato-
zeniu, ze wielko$¢ naktadow inwestycyjnych pozostaje stata w czasie wskazuje, ze
w wariancie | wzrost zatrudnienia o 1 tys. oséb powoduje przecietny wzrost produkcji
0 0,01173 mln zt w sektorze MMP, o 0,06695 mln zt w sektorze SP, o0 0,01951 mln
zt w sektorze MSP oraz o 106,42 tys. zt w sektorze DP. W wariancie II, szacunki
parametrow przy zatrudnieniu wskazuja, ze reakcja wywolana wzrostem zatrudnienia
0 1000 osob, ceteris paribus, powoduje wzrost poziomu produkcji przecigtnie o 11,52
tys. z w przedsigbiorstwvach mikro oraz matych, 29 tys. zt w przedsigbiorstwach
sredniej wielkosci, 15,92 tys. zt w sektorze MSP oraz 106,6 tys. zt w sektorze duzych
przedsiebiorstw (zob. tabela 2).

Poréwnujac wplyw wzrostu w naktadach inwestycyjnych, ceteris paribus, na
zmienno$¢ produkcji nalezy wskazaé, ze w sektorach MMP, SP oraz MSP, zar6wno
w wariancie I jak i II wptyw jest jednakowy. Natomiast poréwnujac badane sektory
pod wzgledem wplywu poziomu zatrudnienia na zmiennos¢ produkcji, widocznym
jest, ze tylko sektor SP charakteryzuje si¢ wickszg zmiennoscia. Z kolei sektor MMP
oraz MSP przyjmuja zblizone wielkosci parametrow produktywnosci krancowej (zob.
tabela 2).

Powyzsze wyniki sg zgodne z wiedza ekonomiczng, dotyczaca wptywu zmian
w naktadach inwestycyjnych oraz zatrudnieniu na poziom produkcji.

4. WNIOSKI

W artykule przedstawiono analiz¢ zmian we wspotczynnikach elastycznosci oraz
wspotczynnikach produktywnosci krancowej na podstawie modeli produkcji dla
sektorow MMP, SP, MSP oraz DP. Wspotczynniki elastyczno$ci dostarczaja infor-
macji wzglednych o reakcji produkcji na wzrost naktadow i zatrudnienia w bada-
nych sektorach przedsigbiorstw. Informacji bezwzglednych o zréznicowaniu reakcji
produkcji w sektorach przedsigbiorstw dostarczaja wspotczynniki produktywnosci
krancowe;j.
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Zmiany powstajace wskutek wahan w wielko$ciach czynnikow produkciji w roz-
nych sektorach przedsiebiorstw znaczaco rdznig si¢ od tych zmian, ktéore maja miej-
sce w sektorze MSP. Laczne traktowanie przedsigbiorstw o réznych wielkos$ciach
moze powodowaé znieksztalcenie informacji o reakcji produkceji na zmiany czynni-
koéw produkeji w poszczegolnych sektorach. Wartosci wspotczynnikow dla sektorow
MMP i SP maja wartoS$ci istotnie wyzsze lub istotnie nizsze w stosunku do wartosci
osiagganych przez sektor MSP. Wspotczynniki elastyczno$ci wyznaczone w grupach
przedsigbiorstw pozwalaja oceni¢, w ktérym z sektoréw produkcja mocniej reaguje
na zmiany nakladéw inwestycyjnych lub zatrudnienia. Wspolczynniki elastycznosci
wzgledem naktadéw inwestycyjnych w sektorze MMP w obu rozwazanych warian-
tach przyjmujg wartos$ci na poziomie nizszym, niz te wspotczynniki w sektorze MSP
(zob. tabela 2). Mozna wigc wskaza¢, ze produkcja sektora MSP reaguje wigkszymi
zmianami na wzrost poziomu naktadow inwestycyjnych niz produkcja sektorow
MMP badz SP. Reakcja produkcji na wzrost zatrudnienia w sektorze SP wskazuje
jednoznacznie, ze w tym sektorze przecietny wzrost produkcji wywolany przez
wzrost zatrudnienia jest wigkszy niz w sektorze MSP (zob. tabela 2). W zaleznosci
od przyjetej postaci analitycznej modelu oraz wariantu modelowania, nat¢zenie,
z jakim produkcja reaguje na zmiany zatrudnienia lub naktadéw inwestycyjnych,
jest zréoznicowane (zob. tabela 2).

Dla oceny wplywu zdarzen majacych miejsce w sektorze MSP, wazne jest zba-
danie tych zdarzen osobno, dla mikroprzedsigbiorstw, matych oraz $rednich przed-
sigbiorstw. W toku rozwazan nad zmienno$cig produkcji dla sektora mikro, matych
i $rednich przedsiebiorstw, nalezy wskaza¢, ze zasadnym jest badanie zmienno$ci
zmiennych charakterystycznych dla sektora MSP z rozroznieniem sektorow MMP
oraz SP. Sektor matych i $rednich przedsiebiorstw jest zroznicowany pod wzgle-
dem reakcji produkcji na zmiany poszczegoédlnych procesow, zmieniajacych sig
wewnatrz sektora. Wskazuja na to wspotczynniki elastycznosci z funkcji produkcji
Cobb-Douglasa oraz wspotczynniki produktywnos$ci krancowej z liniowych modeli
produkcji. Warto$ci parametrow rdznig si¢ migdzy soba, co wskazuje, ze reakcja
produkcji na zmiany naktadéw inwestycyjnych i zatrudnienia jest niejednakowa.
Mozna stwierdzi¢, iz badanie zmiennosci wewnatrz sektora dostarcza wiecej warto-
$ciowych informacji niz ogoélna analiza sektora bez rozrdéznienia na podmioty gospo-
darcze o mikro, malej oraz §redniej wielkoSci.

Uniwersytet Mikolaja Kopernika w Toruniu
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PRZESTRZENNO-CZASOWE MODELOWANIE ZMIENNOSCI PRODUKCII W SEKTORACH

MIKRO-, MALYCH, SREDNICH I DUZYCH PRZEDSIEBIORSTW W POLSCE

Streszczenie

W ostatnich latach coraz szersze zastosowanie w analizach ekonomicznych znajduja modele pane-

lowe. Przedmiotem rozwazan jest przestrzenno-czasowe modelowanie zmiennosci poziomu produkcji
w Polsce. Celem badania jest proba ekonometrycznej weryfikacji hipotezy o wewnetrznej niejednorod-
nosci sektora MSP, przez analizg wspotczynnikoéw elastycznosei z funkcji Cobb-Douglasa dla poziomu
produkcji sprzedanej przemyshu oraz przez analize wspolczynnikow produktywnosci krancowej z linio-
wych modeli produkcji.

Stowa kluczowe: sektor MSP, funkcja produkcji Cobba-Douglasa, estymator fixed effects, estymator

random effects
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TIME-SPATIAL MODELLING OF THE VARIABILITY OF PRODUCTION IN SECTORS
OF MICRO, SMALL, MEDIUM AND LARGE ENTERPRISES IN POLAND

Abstract

In recent years, more and more in the economic analysis are used panel models. The consideration
of the paper are focused on investigation of spatiotemporal modeling of production in Poland. The main
goal of the study is to verify the hypothesis of econometric internal heterogeneity of the SME sector. It
is possible due to analysis the elasticity coefficients of the Cobb-Douglas production model and the factor
of marginal productivity in linear production model.

Key words: SME sector, Cobb-Douglas production model, fixed effects estimator, random effects
estimator
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XXXI edycja miedzynarodowej konferencji naukowej Wielowymiarowa Analiza
Statystyczna, WAS 2012 (The 31%" International Annual Conference on Multivariate
Statistical Analysis, MSA 2012) odbyta si¢ w dniach od 12 do 14 listopada 2012 r.
w Lodzi w Centrum Szkoleniowo-Konferencyjnym Uniwersytetu Lodzkiego. Kon-
ferencja zorganizowana zostala przez Instytut Statystyki i Demografii Uniwersytetu
Lodzkiego, Katedr¢ Metod Statystycznych Uniwersytetu t.odzkiego oraz Polskie
Towarzystwo Statystyczne. Przewodniczacym Komitetu Organizacyjnego zostat prof.
dr hab. Czestaw Domanski, a sekretarzami naukowymi dr Artur Mikulec oraz mgr
Aleksandra Kupis-Fijatkowska. Konferencja obje¢ta zostata honorowym patronatem
prezesa Gtownego Urzedu Statystycznego, prof. dra hab. Janusza Witkowskiego,
a organizacja konferencji WAS 2012 dofinansowana zostata przez Narodowy Bank
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edukacji ekonomicznej NBP. Partnerami tegorocznej konferencji byty: firma StatSoft
Polska Sp. z 0.0. oraz Polskie Towarzystwo Badaczy Rynku i Opinii (PTBRiO).

Tematyka konferencji obejmowata szerokie spektrum zagadnien Wielowymia-
rowej Analizy Statystycznej, m.in.: rozkltady wielowymiarowe, wnioskowanie sta-
tystyczne, metody nieparametryczne, metody klasyfikacji i analizy danych, analizg
dyskryminacyjna, metody Monte Carlo, metody bayesowskie, metody eksploracyjne;j
analizy danych oraz zastosowania metod statystycznych w naukach ekonomicznych,
spotecznych, przyrodniczych, finansach i ubezpieczeniach. W konferencji uczestni-
czyto 77 0s6b z roznych osrodkéw akademickich w Polsce, przedstawiciele Urzedow
Statystycznych (L6dz, Poznan) i Narodowego Banku Polskiego (o/L.6dz, Warszawa).

Pierwsza sesja plenarna, jubileuszowo-historyczna, poswigcona zostala obchodom
stulecia Polskiego Towarzystwa Statystycznego oraz wybitnym przedstawicielom pol-
skiej mysli statystycznej: Jerzemu Splawie-Neymanowi (wyktad zaproszony — prof.
dr hab. Tadeusz Bednarski), Karolinie Iwaszkiewicz-Gintowt (prof. dr hab. Mirostaw
Krzysko), Rajmundowi Butawskiemu (prof. dr hab. Czestaw Domanski) oraz Janowi
Piekalkiewiczowi (prof. dr hab. Czestaw Domanski).
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Oprocz 3 referatow 1 1 wyktadu zaproszonego w sesji jubileuszowo-historycznej
uczestnicy konferencji wyglosili 41 referatdéw — ponizej przedstawiono ich tytuty
(kolejno$ alfabetyczna wedlug nazwisk autorow):

— Jacek Biatek (Uniwersytet Lodzki) — Uwagi o uogolnionych formutach indeksow
cen,

— Beata Bieszk-Stolorz, Iwona Markowicz (Uniwersytet Szczecinski) — Wphyw
zmiennej objasniajgcej na hazard i jego zmiany w czasie w modelu regresji
Coxa,

— Katarzyna Bolonek-Lason, Piotr Kosinski (Uniwersytet 1.6dzki) — Rownowaga
Nasha przy strategiach bez ograniczen,

— Justyna Brzezinska (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — lloraz szans
w analizie tablic kontyngencji,

— Bronistaw Ceranka, Matgorzata Graczyk (Uniwersytet Przyrodniczy w Poznaniu)
— Optymalne ukiady wagowe dla estymacji catkowitej masy obiektow,

— Katarzyna Cheba (Zachodniopomorski Uniwersytet Technologiczny w Szczeci-
nie), Maja Kiba-Janiak (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Conjoint
analysis jako metoda analizy preferencji konsumentow na przyktadzie rynku miej-
skich ustug transportowych,

— Magdalena Chmielinska (Uniwersytet ekonomiczny w Katowicach) — O wplywie
niedoktadnosci pomiarow na koszty kontroli miedzyoperacyjnej,

— Grazyna Dehnel, Tomasz Klimanek (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu),
Jacek Kowalewski (Urzad Statystyczny w Poznaniu) — Estymacja posSrednia
z uwzglednieniem korelacji przestrzennej w statystyce gospodarczej,

— Katarzyna Debkowska, Marta Jarocka (Politechnika Biatostocka) — Wphyw for-
muly normalizacyjnej na wynik porzgdkowania liniowego,

— Czestaw Domanski, Katarzyna Bolonek-Lason (Uniwersytet £.6dzki) — Uogolnie-
nia rozktadow lambda-Tukeya,

— Damian Gajda, Tomasz Jurkiewicz (Uniwersytet Gdanski) — Ubezpieczenia
w sektorze matych i Srednich przedsigbiorstw w latach 2010-2012 (wyniki badan
ankietowych),

—  Wojciech Gamrot (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — O pewnym sposo-
bie zapozyczania mocy w estymacji wartosci globalnej,

— Eugeniusz Gatnar (Narodowy Bank Polski, Uniwersytet Ekonomiczny w Katowi-
cach) — Wskazniki wigczenia finansowego w Polsce (z perspektywy Narodowego
Banku Polskiego),

— Tadeusz Gerstenkorn (Uniwersytet £.6dzki), Jacek Manko (XXXI LO w Lodzi)
— Prawdopodobienstwo zdarzenia rozmytego i jego zastosowanie w problemach
ekonomicznych,

— Malgorzata Graczyk, Bronistaw Ceranka (Uniwersytet Przyrodniczy w Poznaniu)
— Regularne d-optymalne sprezynowe uktady z diagonalng macierzg wariancji
biledow,



Sprawozdanie z XXXI miedzynarodowej konferencji naukowej Wielowymiarowa Analiza Statystyczna 285

Alina Jedrzejczak (Uniwersytet L.odzki) — Ubdstwo i nierownosci dochodowe
w rodzinach wielodzietnych,

Anna Jurek (Uniwersytet £.0dzki) — Charakterystyka ubezpieczenia z tytutu zda-
rzen medycznych i analiza dotychczasowej szkodowosci,

Iwona Konarzewska (Uniwersytet £.0dzki) — Optymalny portfel akcji — wykorzy-
stanie wielowymiarowej analizy statystycznej,

Grzegorz Konczak (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — O wykorzystaniu
rozktadu wartosci ekstremalnych w monitorowaniu procesow,

Jerzy Korzeniewski (Uniwersytet L.odzki) — Modyfikacja metody HINoV selekcji
zmiennych w analizie wielokrotnych struktur skupien,

Daniel Kosiorowski (Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie), Mateusz Bocian,
Anna Wegrzynkiewicz, Zygmunt Zawadzki (studenci Uniwersytetu Ekonomicz-
nego w Krakowie) — Pakiet {DepthProc} w eksploracyjnej analizie wielowymia-
rowego szeregu czasowego,

Dominik Krezotek (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — Nieklasyczne
miary ryzyka na przyktadzie GPW w Warszawie — zastosowanie rozktadow alfa-
-stabilnych,

Mariusz Kubus (Politechnika Opolska) — Wybrane uwagi na temat podejscia
wrappers bazujgcego na rankingu zmiennych,

Marta Matecka (Uniwersytet L.6dzki) — Projektowanie eksperymentow symulacyyj-
nych przy ocenie prognoz VaR,

Matgorzata Misztal (Uniwersytet L.odzki) — Kilka uwag o zastosowaniu metod
graficznych w analizie brakujgcych danych,

Wtlodzimierz Okrasa (doradca prezesa GUS, Uniwersytet Kardynata Stefana
Wyszynskiego w Warszawie) — Uwagi metodologiczne nt. interakcji metod
i danych w statystyce spolecznej — przypadek badan statystyczno-socjologicznych,
Dariusz Parys (Uniwersytet .0dzki) — Kroczgce procedury testow wielokrotnych
dla rozktadow dyskretnych,

Dominika Polko, Grzegorz Konczak (Uniwersytet ekonomiczny w Katowicach)
— O prognozowaniu szeregow czasowych z wykorzystaniem kart kontrolnych,
Dorota Rozmus (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — Porownanie doktad-
nosci taksonomicznej metody propagacji podobienstwa oraz zagregowanych algo-
rytmow taksonomicznych opartych na idei macierzy wspotwystgpien,

Jacek Stelmach (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — O szacowaniu liczby
modeli bazowych wykorzystujqc testy parametryczne i permutacyjne,

Malgorzata Szerszunowicz (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — Kolej-
nos¢ realizacji doswiadczen w planie eksperymentu a koszty procesu produkcyj-
nego,

Piotr Tarka (Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu) w referacie — Konstrukcja
skali pomiaru postaw konsumenckich w ujeciu jednoparametrycznego modelu
Rascha i danych dychotomicznych,
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— Joanna Trzgsiok (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — Wybrane symula-
cyjne procedury porownywania nieparametrycznych metod regresji,

— Michat Trzgsiok (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — Profilowanie klas
w metodzie wektorow nosnych,

— Grazyna Trzpiot (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) — Bayesowska prze-
strzenna regresja kwantylowa,

— Justyna Wilk i Marcin Petka (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Analiza
skupien danych symbolicznych. Przeglgd badan,

— Justyna Wilk (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu), Michat Bernard Pietrzak
(Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu) — Analiza migracji wewnetrznych
w kontekscie aspektow spoteczno-gospodarczych — podejscie dwuetapowe,

— Anna Witaszczyk (Uniwersytet 1.0dzki) — Zastosowanie teorii macierzy losowych
w weryfikacji hipotez statystycznych dotyczgcych parametrow wielowymiarowego
rozktadu normalnego,

— Artur Zaborski (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) — Grawitacyjna ana-
liza unfolding dla niesymetrycznej macierzy podobienstw,

— Wojciech Zielinski (Szkota Gléwna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie)
— Zastosowanie najkrotszych przedziatow ufnosci dla frakcji w kontrolach NIK,

— Tomasz Zadlo (Uniwersytet Ekonomiczny w Katowicach) w referacie — O esty-
macji MSE dla pewnego predyktora w przypadku ztej specyfikacji modelu.
Podczas konferencji miato takze miejsce posiedzenie cztonkow Rady Gtownej

Polskiego Towarzystwa Statystycznego (PTS), ktoremu przewodniczy?t prof. dr hab.

Czestaw Domanski — prezes PTS.

Kolejna, XXXII miedzynarodowa konferencja naukowa Wielowymiarowa Analiza
Statystyczna, WAS 2013 (The 32" International Annual Conference on Multivariate
Statistical Analysis, MSA 2013) odbedzie si¢ w Lodzi w dniach od 18 do 20 listo-
pada 2013 r. Przewodnictwo Komitetu Organizacyjnego przysztorocznej edycji objat
prof. dr hab. Czestaw Domanski, a sekretarzami naukowymi zostali mgr Marta
Matecka oraz dr Artur Mikulec. Konferencja bedzie wpisywata si¢ w obchody Mig-
dzynarodowego Roku Statystyki, Statystyka 2013 (The International Year of Statistics,
Statistics 2013).
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