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EMIL PANEK

O PEWNEJ WERSIJI TWIERDZENIA O MAGISTRALI
W GOSPODARCE GALE’A ZE ZMIENNA TECHNOLOGIA

1. WSTEP!

Artykut wpisuje si¢ w nurt tych (nielicznych) prac z teorii magistral, w ktérych dowo-
dzi si¢ tzw. efektu magistrali w niestacjonarnych modelach dynamiki ekonomiczne;j
typu Neumanna-Gale’a?. Do jednej z takich prac nalezy artykut Panek (2014), w kto-
rym udowodnione zostato tzw. ,stabe” twierdzenie o magistrali w niestacjonarnej
gospodarce Gale’a z rosngcym tempem wzrostu produkcji na magistrali gloszace,
ze w dlugich okresach czasu (dlugich horyzontach gospodarki) 7 = {0,1, ..., #},
t; < +oo, optymalne procesy wzrostu przebiegaja w dowolnie bliskim (w sensie
odleglosci katowej) otoczeniu pewnej $ciezki wzrostu, zwanej magistralg, na ktorej
gospodarka rozwija si¢ w najwyzszym tempie.

Wykorzystujac ide¢ dowodu twierdzenia 5 przedstawionego w pracy Panek
(2013b) dowodzimy, ze jezeli w niestacjonarnej gospodarce Gale’a — podobnej do
opisanej we wspomnianej pracy Panek (2014) — optymalny proces wzrostu w pewnym
okresie czasu < t; dociera do magistrali, a ceny (von Neumanna) nie zmieniajg si¢
zbyt gwaltownie, to niezaleznie od dtugosci horyzontu (niezaleznie od #;) proces taki
przez wszystkie kolejne okresy ¢ € T pozostaje blisko magistrali, za wyjatkiem by¢
moze koncowego okresu ¢, .

2. MODEL. ROWNOWAGA CHWILOWA VON NEUMANNA

Zaktadamy, ze czas ¢ zmienia si¢ skokowo, ¢t =0, 1, 2, .... W gospodarce zuzywa
si¢ i wytwarza n towaréw. Przez x(¢) = (x,(¢), x5(?),...,x,(t)) = 0 oznaczamy wek-
tor towaréow zuzywanych w okresie ¢ (wektor naktadow), a przez y(t) = (y,(¢),
Yo(0),....y()) = 0 wektor towardw wytwarzanych w tym okresie (wektor produkc;ji).
Jezeli z nakltadoéw x(f) mozna wytworzy¢ produkcje y(7), wtedy o parze (x(?), y(¢))

1 Pomyst tego artykutu zrodzit si¢ po ztozeniu do druku pracy Panek (2014). Sam model, poza

jednym warunkiem, nie r6zni si¢ od jego wersji przedstawionej we wspomnianej pracy. Prezentujemy
go maksymalnie syntetycznie, odsylajac zainteresowanego Czytelnika do pracy autora z 2014 r.
2 Zob. np. Gantz (1980), Joshi (1997), Keeler (1972), Panek (2013a,b, 2014).
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moéwimy, ze opisuje dopuszczalny proces produkcji w okresie ¢. Przez Z(t) c R3"
oznaczamy zbior wszystkich dopuszczalnych procesow produkcji w gospodarce
w okresie ¢t = 0, 1, 2, .... Nazywamy go przestrzenig produkcyjng Gale’a w okre-
sie t. Warunek (x(?), y(¢)) € Z(f) (rtbwnowaznie (x, y) € Z(f) oznacza, ze w okresie ¢
z naktadow x(f) mozliwe jest wytworzenie produkcji y(7). Przestrzenie produkcyjne
Z(t) speliaja nastepujace warunki:

(GD) v(xt,yY) e Z() V(x2,y?) € Z(t) Va, B = 0((ax! + px?, ay* + By?) € Z(1)).
(G2) Y(x,y)eZ(t) (x=0=1y =0).
(G3) Vix,y)eZ(H)Vx' Z2x VO sy =y ((x,y") e Z()).

(G4) Zbiory Z(f) sa domknicte w R?".,

Warunki powyzsze obowiazuja w calej pracy. Tak zdefiniowane przestrzenie produk-
cyjne sg stozkami zanurzonymi w R?" z wierzchotkami w 0, ktorych ksztatt moze
zmienia¢ si¢ z czasem, stosownie do zmian technologii produkcji (szerzej: postgpu
technologiczno-organizacyjnego) w gospodarce. Z warunku (G2) wynika, ze jezeli
(x, ¥) € Z(f) oraz (x, y) # 0, to x # 0 Dalej interesuja nas wylacznie niezerowe

procesy (x(2), y(1)).
Liczbe

a(x(t),y(t)) = max {a| ax(t) = y(t)}
nazywamy wskaznikiem technologicznej efektywnos$ci procesu (x(¥), y(¢)) € Z(¥)

\{0}. Funkcja o jest ciggta i dodatnio jednorodna stopnia 0 na obszarze okreslonosci;
Panek (2003, tw. 5.2). Liczbg

A, = MAX(x y)ez(0)\ (0} X (X, V) (1)

nazywamy optymalnym wskaznikiem technologicznej efektywnosci produkcji w nie-
stacjonarnej gospodarce Gale’a w okresie ¢. Zadanie (1) ma rozwigzanie, tj.

vt 203(x(1), 7)) € ZO)(a(x(®), ¥(1)) = aum,),
Panek (2013b, tw.2). Mowimy, ze para (f(t),)‘/(t)) opisuje optymalny proces pro-

dukcji w okresie ¢. Z dodatniej jednorodnosci stopnia 0 funkcji wynika, ze procesy te
sg okres$lone z doktadnoscig do struktury:

vt = 0VA> 0 (a(Ax(6), 17(8)) = a(2(®), () = any)-



O pewnej wersji twierdzenia o magistrali w gospodarce Gale’a ze zmienng technologiq 107

Zaktadamy, ze
(G5) W optymalnych procesach produkcji wytwarzane sg wszystkie towary>.
Woweczas z (G1) wynika, ze

vt > 03(x(t), ¥(6)) € Z(®) (a(2(®), () = an & an,%(t) = () > 0). (2)

Przez p(t) = (p1 (1), p, (D), ...,pn(t)) = 0 oznaczamy wektor cen towaréw w niesta-
cjonarnej gospodarce Gale’a w okresie ¢. Liczbe

(p(0), y(1))

B, y®).p(0) = 50y

nazywamy wskaznikiem ekonomicznej efektywnosci procesu (x(¢), y(¢)) przy cenach
p(®) (przez {(a, b) oznaczamy iloczyn skalarny wektorow a, b). W regularnej gospo-
darce Gale’a w kazdym okresie ¢ > 0 istniejg takie ceny p(t) = 0, nazywane cenami
von Neumanna, przy ktérych

B(x(@®), 7(©), (1)) = maxyezaeno B(xy,P() = amy 3)

Panek (2003, tw. 5.4). Mowimy, ze trojka {ay ¢, ((t), ¥(£)), p(t)} opisuje stan chwi-
lowej rownowagi von Neumanna w niestacjonarnej gospodarce Gale’a. W rownowa-
dze takiej w kazdym okresie ¢ dochodzi do zréwnania technologicznej efektywnosci
produkcji z efektywnoscia ekonomiczng i jest to zawsze najwyzsza efektywnosé
jaka moze osiagna¢ gospodarka. Ceny w rownowadze von Neumanna sg okreslone
z doktadnoscia do struktury (mnozenia przez stata dodatnig). Interesuje nas niestacjo-
narna gospodarka Gale’a, w ktdrej mozliwe jest ustalenie takich cen p(t), aby byty
one nierosngce*:

(G6) vt =0 (p(t + 1) = p(D)).

3. TWIERDZENIE O MAGISTRALI

Oznaczamy przez T = {0, 1, ..., t;}, t; < +o, podzbidr okreséw czasu, ktory dalej
nazywamy horyzontem gospodarki. Liczba ¢, oznacza jednoczesnie dtugos$¢ hory-
zontu T. Niech ¢ < ¢;. Wezmy dwa sagsiednie procesy produkcji:

3 Tzw. warunek regularno$ci gospodarki, zob. np. Panek (2003, rozdz. 5, pkt 5.1).
4 Warunek jest spelniony gdy np. ceny von Neumanna sg zawsze (w kazdym okresie #) dodatnie.
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(x(®),y(®) € Z(®),
(x(t+ 1), y(t+ 1) € Z(t+1).

Zaktadamy, ze gospodarka jest zamknigta w tym sensie, ze naklady w okresie nastgp-
nym mogg pochodzi¢ tylko z produkcji wytworzonej w okresie poprzednim:

x(t+1) = y(0),
co wobec (G3) prowadzi do warunku:
(y@©,y(t+D)e Z(t+1), t=01,..,t; —1. 4)
Ustalmy poczatkowy wektor produkc;ji:

y(0) =y°>0. )

O ciagu wektorow {y(t)}il=0 spetniajacym warunki (4), (5) méwimy, ze opisuje
09, ;) — dopuszczalny proces wzrostu (trajektori¢ produkeji) w niestacjonarnej gospo-
darce Gale’a. Wezmy ceny von Neumanna p(t;) i rozpatrzmy nast¢pujace zadanie
wzrostu docelowego (maksymalizacji wartosci produkcji wytworzonej w gospodarce
w ostatnim okresie horyzontu 7):

max (p(ty), y(t1)),
(YO, yt+1D)e Z(t+1), t=01,..,t; — 1,
y(0) =y°>0.

Jego rozwigzanie {y*(t)}iio nazywamy (y°, t;,p(t;)) — optymalnym procesem
wzrostu (trajektorig produkcji) w niestacjonarnej gospodarce Gale’a.’ Zauwazmy, ze
biorgc dowolny optymalny proces produkcji (¥(8),¥(¥)) € Z(t),t=0,1,..,t; — 1,
mozna zawsze decydujg o tym warunki (G1), (G5)) wskaza¢ taki optymalny proces
produkcji (xX(t+ 1), y(t+ 1)) €Z(¢t + 1), ze

x(t+1) = y(b).

5 Przy przyjetych zalozeniach zadanie to ma rozwigzanie. Dowdd przebiega podobnie jak dowdd
tw. 5.7 w pracy Panek (2003).
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Zaktadamy, ze
(G7) Niezaleznie od dlugosci horyzontu 7'= {0, 1, ..., #;} stnieje ciag optymalnych
proceséw produkcji {£(t), ¥(£)}iLo, , w ktérym:

x(t+1) =y().

Woweczas cigg {37(t)}§1=0 tworzy (¥(0),t;) — dopuszczalny proces wzrostu, w ktorym

y(t + 1) = aM,t+17(t) > 01 t= 0; 1:~~~’t1 - 1, (6)

czyli

y(t
Iy @Il

(tutaj i dalej |lall = X;a;). Proces taki charakteryzuje si¢ stalg w czasie (optymalng)
strukturg produkcji § oraz maksymalnym (cho¢ zmiennym w czasie) tempem wzrostu
produkcji. Polprosta

N ={A5] 1> 0}

wyznacza tzw. magistrale produkcyjng (promien von Neumanna) w niestacjonarnej
gospodarce Gale’a, na ktoérej produkcja ro$nie z okresu na okres w maksymalnym
tempie. Wszystkie procesy wzrostu postaci (6) leza na magistrali.

Zgodnie z (3) ekonomiczna efektywnos$é¢ S (x ®),y (}’):ﬁ(t)) dowolnego procesu
produkcji (x(t),¥(t)) € Z(t) \ {0} nie przekracza technologicznej efektywnosci a,.
Maksymalng technologiczng efektywnos$¢ gospodarka osigga na magistrali. Dochodzi
wowczas do zrownania obu tych efektywnos$ci (i to na najwyzszym mozliwym do
osiggnigcia poziomie). Zasadne jest wiec przyjecie, ze:

(G8) Vit= 0V(x(t), () € Z(t) (x(t) € N = B(x(8),y(t),p(t)) < amy -
Jezeli spelniony jest ten warunek, to:

x(t)
[lx(OII

VE = 0Ve > 038, € (0,ay,) V(x(t),y(t) € Z(t) (

—s'||2£=>

B(x(®,y(),p(®) < aus — 8er), (7)
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Panek (2003, lemat 5.2)°. Aby wykluczy¢ sytuacje, gdy z uptywem czasu dla pewnej
liczby € > 0

)
lim—% = 0
t (ZM,t
zakladamy, ze:’
(G9) Ve > 03v, > 0Vt > o(o‘fﬁz%).
M,t

Set

Przypadek lim, = 0 jest mato realistyczny. Oznacza, ze z czasem efektywnos¢

am,t
ekonomiczna procesu zbliza si¢ do optymalnej nawet wowczas, gdy struktura procesu

odbiega stale od optymalnej o ustalong wielkos¢ ¢ > 0 Poniewaz d., € (0, ay,),
wiec v, € (0,1).

0 Twierdzenie (o magistrali w niestacjonarnej gospodarce Gale’a)

Ustalmy horyzont T = {0,1,..., #;} (0 < ¢; < +o) i wezmy liczb¢ & > 0 Niech liczba
v, spetnia warunek (G9) oraz (y°,t1,p(t1)) — optymalny proces wzrostu {y*(t)}ilzo
w pewnym okresie { < t; dociera do magistrali:

y*(f) € N.

Jezeli zachodza warunki (G1) — (G8) oraz ceny von Neumanna w okresach
{+1,..., t, spelniajg warunek®:

te{ETf.)f,tl}W(t)S) 1 (8)

MiNgegy 1105 1-ve

to

e ti s ([ ] <o)

6 Warunek glosi, ze efektywno$¢ ekonomiczna dowolnego procesu, w ktorym struktura produkeji

rézni si¢ od magistralnej, jest nizsza od maksymalnej efektywnosci mozliwej do osiagnigcia na magi-
strali.

7 Z geometrycznego punktu widzenia warunek (G9) wyklucza sytuacje, w ktorej przy {— +0oo
stozki Z(t) ,,puchna” w otoczeniu magistrali N.
8 Ceny spefniajgce ten warunek nie zmieniajg si¢ gwattownie.
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Dowéd. Z (3), (4) oraz definicji funkcji f wnioskujemy, ze

P +1),y"(t+ 1) < ape(p(E+1),y" ), t=0,1,...5 = 1,

Dla t = ¢, — 1 mamy:

(P(t1), y™(£1)) < ape, (P(E1), y"(t — D).

W my$l (G6)

P(t),y* (6, = 1) < (p(ty — 1), y" (¢, — 1)),

a stad
P,y () < ame, e, 1P — 1),y (1 — 2)).

Postepujac tak dalej dochodzimy do warunku:

(P(t), ¥y (t)) < HEI=E+1 ap (PD), y* (D).
Poniewaz y*() € N, wiec

30 >0 (y*(f) =05 >0)

yi (@®

(nalezy przyja¢ o = min; == ), czyli:

(P(t),y" () < o [1,Le,, ame (P, 3). €))

Zatozmy, ze

It e{f+1,..,t — 1}(””’;EZ2” — §|| > e).

Wowczas, zgodnie z (7),

ﬁ(y*(t'),y*(t' +1,p(" + 1)) S o1~ Oetli1
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czyli

Pl +1),y"(t'+1) < (aM,t'+1 - 6e,t’+1)(ﬁ(t’ + 1),y"(t")). (10)
taczac (9), (10) mamy:

(B, v (¢0)) < (T kess @) (A1 = Seerin )P(E), 3. (11

t=t'+1
Utworzmy nastepujacy cigg wektorow produkcji {y(t)}ilzoz

y (t), t=0,1,..f,
O-§H-€-:f+1 aM_'[; t= f + 1, e tl'

y@) = {

Ciag ten tworzy proces (7, £;) — dopuszczalny, ktory dostajemy ,,ze sklejenia” poczat-
kowego fragmentu optymalnej trajektorii {y*(t)}?:(, (dla t < £) i dopuszczalnej tra-
jektorii postaci (6) (dla t > ). Z definicji procesu optymalnego:

(p(t1),y"(t)) = (p(t1), ¥(t1)) = 0'1_[,51:5_,_1 anm,e)(P(t1), ). (12)

Z (11), (12) otrzymujemy nieré6wnosc:

0< UHEIZEH ay e )(p(ty),5) < U(Httl:zﬂ aM,t)(aM,t'+1 - 63,t'+1)(ﬁ({:)J§>7

t=t!+1

z ktorej — zwazywszy na warunki (G9) i (8) — wynika, ze

1 < aM_t’+1 < (_ﬁ(f)sz 1 )
1-ve aM’tI+1—6£'tl+1 (p(t1),5) 1-ve

0<

Otrzymana sprzeczno$¢ zamyka dowod. |
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4. UWAGI KONCOWE

Przedstawiony model rézni si¢ od wigkszosci znanych wersji modelu Neumanna-
Gale’a przede wszystkim zatozeniem o zmiennej technologii (zmieniajacych w czasie
przestrzeniach produkcyjnych Z(¢)). Gospodarka moze rozwija¢ si¢ w maksymalnym
tempie (réznym w roznych okresach) pod warunkiem osiggnigcia optymalnej struk-
tury produkcji charakterystycznej dla magistrali N (swoista ,,droga najszybszego
ruchu” gospodarki). W standardowych, stacjonarnych modelach Neumanna-Gale’a
(ze stalg technologia) dowodzi si¢ wowczas, ze niezaleznie od dhugosci horyzontu
T = {0,1,..., ;} optymalny proces wzrostu:

— przebiega w dowolnie bliskim otoczeniu magistrali, za wyjatkiem co najwyzej
pewnej liczby okreséw poczatkowych i koncowych (innymi stowy, im dtuzszy jest
horyzont, tym dtuzej w jego srodkowym okresie gospodarka rozwija si¢ w otocze-
niu magistrali),

— jezeli w pewnym okresie ¢ gospodarka dociera do magistrali, wtedy pozostaje na
niej przez wszystkie nastepne okresy horyzontu 7, poza co najwyzej (jednym)
koncowym okresem ¢, .

Pierwsza grupe twierdzen przyjeto w literaturze nazywac ,,silnymi”, druga ,,bar-
dzo silnymi” twierdzeniami o magistrali®. Przedstawione w artykule twierdzenie jest
ogniwem posrednim mi¢dzy wersjg ,,silng” 1 ,,bardzo silng”. Co istotne na tle litera-
tury, jego dowod nie wymaga dodatkowych zatozen o kierunkach zmian technologii
w gospodarce!.

Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu
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O PEWNEJ WERSJI TWIERDZENIA O MAGISTRALI W GOSPODARCE GALE’A
ZE ZMIENNA TECHNOLOGIA

Streszczenie

Artykut wpisuje si¢ w nurt nielicznych prac z ekonomii matematycznej, zawierajacych dowody tzw.
twierdzen o magistrali w modelach niestacjonarnych gospodarek typu Neumanna-Gale’a. Wykorzystu-
jac ide¢ dowodu twierdzenia 5 przedstawionego w pracy Panek (2013b) udowodniono wersj¢ posred-
nig- miedzy ,,silng” 1 ,,bardzo silng” — twierdzenia o magistrali w niestacjonarnej gospodarce Gale’a
gloszaca, ze jezeli w niestacjonarnej gospodarce Gale’a optymalny proces wzrostu w pewnym okresie
czasu dociera do magistrali, a ceny (von Neumanna) nie zmieniaja si¢ zbyt gwaltownie, to niezaleznie
od dhugos$ci horyzontu proces taki przez wszystkie kolejne okresy (za wyjatkiem co najwyzej ostatniego)
przebiega w poblizu magistrali.

Stowa kluczowe: niestacjonarna gospodarka Gale’a, przestrzen produkcyjna, technologiczna i eko-
nomiczna efektywnos¢ produkceji, rtOwnowaga von Neumanna, magistrala produkcyjna

A NEW APPROACH TO THE TURNPIKE THEOREM IN THE GALE ECONOMY
WITH CHANGEABLE TECHNOLOGY

Abstract

This article is part of a trend of few works of mathematical economics containing proofs of the
so-called turnpike theorems in the non-stationary Neumann-Gale economies. Using the idea of the proof
of theorem 5 in the article Panek (2013b) the intermediate version was proven, that stands between the
“strong” and the “very strony” turnpike theorem in the non-stationary Gale economy. It states that if in
the non-stationary Gale’s economy the optimal growth process in a certain period of time reaches the
turnpike and the (von Neumann) prices do not change to abruptly, than irrespectively of the length of
the horizon, such a process for all subsequent periods (except for perhaps the final time) can be found
in the turnpike’s proximity.

Keywords: non-stationary Gale economy, production set, technological and economic production
efficiency, von Neumanna equilibrium, production turnpike
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METODA DEA+ W WERSJI JEDNOPRODUKTOWEL/!

1. WSTEP

DEA+ to dwustopniowa procedura estymacji punktowej funkcji produkcji
(transformacji) oraz miernika efektywnosci technicznej danej jednostki produkcyj-
nej w ramach pewnego, semiparametrycznego modelu granicznego. Zaproponowana
zostata w pracy Gstach (1998) i nie zyskala szerszej popularnos$ci. Jest to jednak
pierwsza chronologicznie metoda, w ktorej metod¢ DEA (z ang. Data Envelopment
Analysis) wiaze si¢ ze ztozonym sktadnikiem losowym. Konstrukcja odpowiedniego
modelu i samej metody jest wzorowana na metodzie SFA (z ang. Stochastic Fron-
tier Analysis) — zob. np. Kumbhakar, Lovell (2000). Jest to wigc jeden z pomostow
laczacych DEA z metodami analizy procesu produkcyjnego opartymi na modelach
parametrycznych. Ponadto mozna ja uzna¢ za poprzedniczke obecnie powszechnie
uzywanej metody StoNED (zob. Kuosmanen, Kortelainen, 2012) lub opracowanie
w jezyku polskim Predki (2012).

Wkiad wilasny autora polega po pierwsze na uporzadkowaniu i opisaniu zatozen
odpowiedniego modelu semiparametrycznego bedacego podstawg metodologiczna,
w celu zwigkszenia czytelnosci i jasnosci wywodu. Niektore z zatozen nie wystepuja
explicite w pracy zrodlowej, lecz wynikaja z kontekstu i szczatkowych wzmianek.
Z kolei inne przedstawione sg tam w nieco zmienionej formie. Po drugie istotne sg
uwagi krytyczne zawarte w artykule, ktore moga rzuci¢ pewne $wiatto na powody
niskiej popularnosci tej metody. Oryginalny jest rowniez przyklad empiryczny zasto-
sowania, w ktérym przyjeto inne rozklady sktadowych zlozonego czynnika losowego,
niz w pracy zroédlowe;.

2. MODEL SEMIPARAMETRYCZNY

Rozpoczniemy od zdefiniowania wspomnianego wcze$niej modelu granicznego
za pomoca szeregu zalozen. Jego idea zostala w duzej cze$ci zapozyczona z teorii
modeli parametrycznych, gdzie jest obecna od konca lat 70-tych — zob. prace Zro-
dtowe Aigner, Lovell, Schmidt (1977) oraz Meeusen, Van den Broeck (1977). Pierw-

1 Praca wykonana w ramach Badan Statutowych finansowanych przez Wydziat Zarzadzania Uni-
wersytetu Ekonomicznego w Krakowie.
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sze dwa zalozenia sg analogiczne jak w tzw. jednoproduktowym modelu Bankera
(zob. Banker, 1993).

Zalozenie 1 Jednostki produkcyjne wytwarzaja jeden rodzaj produktu z m rodzajow
naktadéw i posluguja si¢ ta samg technologia reprezentowang przez niemalejaca,
wklesta funkcje produkeji g: X — R, gdzie X jest wypuklym i zwartym podzbiorem

Ry, ™.
Zalozenie 2 Dane sa ilo$ci uzytych naktadoéw i wytworzonych produktéow dla
n producentéw w postaci proby X,= ((xj, yj) € XxR¢s, j = 1, ..., n) rozumiane;j jako

realizacja ciggu wektorow losowych o tym samym rozkladzie. Ponadto, wektor x;
charakteryzuje si¢ gestoscia h:

Vx eintX: h(x) > 0,

gdzie IntX to tzw. wngtrze topologiczne zbioru X.

Zatozenie 3 wprowadza tzw. ztozony sktadnik losowy wskazujacy, ze zrodlem
niepewnos$ci w odniesieniu do wielkosci produktu jest nie tylko nieefektywnos¢ tech-
niczna obiektow, lecz takze tzw. szoki zewngtrzne. Gstach wprowadza go w postaci
multiplikatywnej o charakterze ekspotencjalnym e, ze wzgledu na pdzniejsze symu-
lacje, przeprowadzane na wielko$ciach zlogarytmowanych?.

Zalozenie 3 Speinione jest rownanie:

vj=1, .., ny = gx) e, (1)

gdzie wj = vj — u; (tzw. zlozony sktadnik losowy).

Kolejne zalozenia opisuja wlasnosci ztozonego sktadnika losowego oraz jego
skfadowych v; i u;.
Zalozenie 4 Zmienne losowe w; tworzg ciag niezaleznych zmiennych losowych o tym
samym rozktadzie.

W razie potrzeby bedziemy tu uzywac skrotu i.i.d. (ang. independent and identi-
cally distributed).

Zalozenie 5 Skiadniki ,.bialoszumowe” v; maja identyczne rozklady parametryczne
zadane symetryczng gestoscia fy bedaca funkcja klasy C! na nosniku (-viay> Vimax)
zalezng od wektora parametroOw (Oy, Vipax)-

W czesci empirycznej pracy zrodlowej przyjeto tu symetrycznie uciety rozktad
beta. Natomiast autor niniejszego opracowania wykorzystal w ilustracji symetrycznie
uciety rozklad normalny.

Zatozenie to implikuje w szczegblnosci, iz E(v;) = 0. Przy czym w kolejnej pracy
Gstach (1999) unika si¢ zatozenia o symetrycznosci gestosci, wprowadza si¢ tylko

2 W symulacjach przyjmuje on dwa warianty ,,rzeczywistej” funkcji produkcji: Translog oraz
funkcje¢ kawatkami Cobba-Douglasa — szczegoly Gstach (1998, s. 168). Drugi z wariantow, po zlogaryt-
mowaniu, jest wiec funkcja kawatkami liniowa, podobna do technologii ptatami liniowej w DEA.
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ograniczenie od gory nosnika przez v,,,,. Jednoczesnie jednak niezaleznie zaktada sig¢
kluczowg wlasnos¢ E(v;) = 0, ktora tu jest implikacja zatozenia 5. Zdaniem autora
zmiana ta jest podyktowana problematycznoscig dolnego ograniczenia no$nika przez
“Vmax» PrZy Wyprowadzaniu gestosci lacznej zlozonego sktadnika losowego. Powro-
cimy do tego tematu w cz¢sci czwartej pracy.

Zalozenie 6 Skitadniki u; zwigzane z nieefektywno$cig majg identyczne rozktady
parametryczne zadane gesto$cig fi; bedaca funkcjg klasy C! na no$niku R, zalezng
od parametrow 6.

W pracy zrodtowej przyjeto w symulacjach rozktad poétnormalny, natomiast autor
niniejszego artykulu postuzyt sie w ilustracji rozktadem wyktadniczym. W razie
,bogatszej” parametryzacji odpowiednich rozktadéw wielkosci 6y, 6y moga byé
wektorami parametrow.

Autor metody nie zaklada explicite niezalezno$ci ciggu zmiennych losowych v;
oraz niezalezno$ci ciggu zmiennych losowych u;. W pracy Gstach (1998, przypis 5)
zaznacza si¢ jedynie, iz zatozenie 4 mozna ostabi¢ przyjmujac, ze tylko zmienne
losowe v; tworzg ciagg i.i.d..

W kwestii niezalezno$ci u;j, v; oraz wektora x; wspomina sig, iz naktady sg wiel-
ko$ciami egzogenicznymi, za$ nieefektywno$¢ ma wplyw jedynie na wielko$¢ pro-
duktu. Jednak, przy wyprowadzaniu postaci tzw. funkcji wiarygodnos$ci, korzysta si¢
z niezaleznos$ci odpowiednich sktadowych. Przyjmiemy wigc jeszcze jedno zatozenie.

Zalozenie 7 Sktadowe u;, v; s3 niezalezne od siebie i od wektora x;.

3. METODA DEA+

Przejdzmy teraz do samej metody DEA+ bazujacej na przedstawionym modelu.
Na poczatek wprowadzmy pewng definicje.
Definicja 1 Funkcje g(x) = g(x)e"™ nazywamy pseudo-granicg produkcyjna, za$
sktadnik losowy ;= wj - vinax Nazywamy pseudo-efektywnoscia obiektu j-tego.
Zauwazmy, ze:

+v,

yi=gx)e" = g(x)e” ™" =g (x))e”, )

Ponadto:
VT}J-: Wj—Vmax = (Vj*Vmax) —Uj < 0: (3)

Kierunek nieréwnos$ci wynika z postaci no$nikow gestosci przyjetych w zatozeniach
516.

Oznacza to, ze na obserwowalng wielko$¢ produktu mozna patrze¢ dwojako.
W rzeczywistosci obserwuje si¢ maksymalng wielko§¢ produkcji zaburzong przez
oba rodzaje szokow (zewngtrzny i nieefektywnos¢). Z drugiej strony, mozna przyjac,
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ze jest to maksymalna warto$¢ pseudogranicy zaburzona przez szok, ktory traktuje
si¢ jak specyficzng nieefektywno$¢ zwiazana z owa pseudogranica. Te druga kon-
cepcje wykorzystano w 1 etapie metody DEA+. Wprost z definicji wynika, iz ksztatt
pseudogranicy jest identyczny jak prawdziwej funkcji produkcji g (jest ona tylko
przesunigta o wielko$¢ e'mar). Podobnie sprawa ma si¢ z rozktadem odchylenia W;.
Na mocy zatozenia 4 oraz wprost z definicji 1, pseudoefektywnosci tworzg ciag i.i.d.,
a ich rozklad jest rozkladem ztozonego skiadnika losowego w; przesunigtym w dot
0 wielko$¢ v,y

Jak wspomniano na poczatku, DEA+ jest procedurg dwuetapowa. W etapie I sto-
suje si¢ zwykta metode DEA do estymacji pseudogranicy i pseudoefektywnosci dla
obiektu j-tego, w sposob analogiczny jak w jednoproduktowym modelu Bankera (por.
Banker, 1993). Oznacza to, iz:

g (xj) = max{y: 34;>0: xozz/ljoxj ,ySZ:/ljoyj , Zijo =1}. 4)
i1 il

j=I1
Za$ ze wzgledu na multiplikatywng posta¢ ztozonego sktadnika losowego:
W, = In(y) ~ In(g (x). )

Sensownos$¢ etapu I legitymizuje nastgpujace twierdzenie.
Twierdzenie 1 Przy wprowadzonych zatozeniach 1-7:
- é(xj) jest zgodnym estymatorem g (x;), dla x;eintX;
— asymptotyczny rozktad odchylenia @j jest identyczny jak sktadnika losowego ;.
Dowod: Teza wynika z twierdzen 5 1 6 zawartych w pracy Banker (1993) zastosowa-
nych w odniesieniu do wielkos$ci §(xj) oraz W; (wszystkie zalozenia tych twierdzef
s tu spelnione).

W etapie II metody DEA+ oblicza si¢ za pomoca MNW oceny parametrow
0 = (Bu, O\, vmax), Opierajac si¢ na ocenach pseudoefektywnosci w;, obliczonych
w etapie 1. Oznacza to, iz:

A

(6, év V) =argmax, ln|:H f; (v%/] 9)} , (6)

jel

gdzie

5 (VNV)= va (v+vmax )fU (v— v%/)dv, (7

w

oraz

T={j: w,<0}. (8)
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Wprowadzenie zbioru J oznacza, ze w estymacji bierze si¢ pod uwage wyltacznie
tzw. obiekty pseudonieefektywne czyli takie, ze W;< 0. Dla obiektow pseudoefek-

tywnych, gdzie W; = 0, formula (6) ulega degeneracji. Ponadto nie mozna wtedy
wykluczy¢, iz x;¢intX. Co z kolei oznacza, ze metoda DEA+ moze by¢ niezgodna.
Gstach wskazuje jednak, iz asymptotycznie frakcja obiektoéw poza zbiorem J jest
zaniedbywalna, tzn. zachodzi:

lim=— 9 -0, )

gdzie I(-) — funkcja wskaznikowa. Tak wigc w sensie asymptotycznym nie bedzie
miato znaczenia czy procedure wykonuje si¢ na wszystkich obserwacjach, czy tylko
na tych pseudonieefektywnych.

Majac oceny wszystkich parametrow charakteryzujacych rozktady obu sktado-
wych ztozonego skladnika losowego mozna po pierwsze obliczy¢ oceng punktowa
funkcji produkcji:

§(x)= g (xpe ™. (10)

Przy uzyciu metod analogicznych jak w SFA mozna tez otrzymac¢ ocen¢ miernika
efektywnosci j-tego obiektu (zob. np. Kumbhakar, Lovell, 2000). Przy czym autor
metody jedynie wspomina o tej mozliwosci w pracy Gstach (1999) nie realizujac
jej’. Warto zaznaczy¢, iz uzyskujgc w szczegdlno$ci oceny wariancji obu sktadowych
czynnika losowego, nie zachodzi koniecznos$¢ stosowania metody momentow czy
pseudowiarygodnosci. Pierwsza z nich cho¢ prosta nie jest pozbawiona wad i ograni-
czen — zob. Kumbhakar, Lovell (2000). Druga natomiast jest dos¢ zmudna od strony
obliczeniowej — zob. np. Kuosmanen, Kortelainen (2012).

Wedtug Gstacha (1998) zgodno$¢ estymatora wykorzystywanego w etapie I jest
uwarunkowana wprowadzeniem ograniczonosci nos$nika ,,szumu”. Jednostronny sktad-
nik losowy ,, szacowany za pomocg estymatora DEA o analogicznej wlasnosci, jest
bowiem konstruowany za pomocg parametru v,,,, — zob. wzor (3). Autor niniejszej
pracy chciatby jednak zwroci¢ uwage na inng rolg parametru v,,,,. Stanowi on nie-
zbedny sktadnik korekty wyjsciowej granicy produkcyjnej. Jest to wiec postepowanie
podobne jak w metodach SMNK czy zmodyfikowanej MNK, gdzie wyjsciowa oceng
granicy produkcyjnej w punktach danych réwniez korygujemy tyle, ze odpowiednio
0 najwigkszg resztg lub o charakterystyke E(u).

3 Oblicza sie jedynie charakterystyke E(U| éu) zwang $rednig nieefektywnoscia, za$ glownym
celem symulacji jest porownanie metod SFA i DEA+.
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W czesci trzeciej pracy zrodlowej Gstach (1998) autor stara si¢ dowies¢ zgodnosé
catej procedury DEA+. W szczegdlnosci, opierajac si¢ na twierdzeniu 1 (zgodnosé
etapu I) oraz twierdzeniu z pracy Bierens (1994), autor metody dowodzi twierdzenie
o zgodnosci oceny granicy produkcyjnej w punktach danych uzyskanej w wyniku
zastosowania DEA+.

Twierdzenie 2 Przy wprowadzonych zatozeniach 1-7 metoda DEA+ dostarcza
zgodnego estymatora §(x;) wartosci g(x;), dla x;eintX.

Dowod: Gstach (1998, s. 165-167).

4. UWAGI KRYTYCZNE

Pierwsza uwaga dotyczy nieprawidlowosci wystgpujacej w przeprowadzonej pro-
cedurze MNW, kwestionuje wiec tym samym zgodno§¢ metody DEA+. W zapisie
funkcji wiarygodnosci we wzorze (6) pojawia si¢ iloczyn gestosci zmiennych loso-
wych W; mimo, Ze nie musza one by¢ niezalezne, na co zresztg zwraca uwage sam

autor. Powotujac si¢ na prace (Banker 1993) twierdzi on, iz asymptotycznie zmienne
te ,,stajg si¢ coraz bardziej niezalezne”, podobnie jak oceny odchylen w jednopro-
duktowym modelu Bankera. Jednak argumentacja uzyta w pracy Bankera wydaje
si¢ mocno watpliwa. Po pierwsze jest mocno lakoniczna i sktada si¢ z kilku stow
odnosnika w przypisie 7 do pracy Tate, Brown (1970), w ktorej jakoby prezentowany
jest podobny punkt widzenia. Po drugie wspomniana praca z 1970 roku dotyczy wia-
snosci testu Q Cochrana, badanych za pomocg odpowiednich eksperymentow symu-
lacyjnych. Autor niniejszej pracy nie dostrzega jej zwiazku z kwestig niezaleznos$ci
ocen odchylen przy rosnacej liczbie obserwacji, a juz tym bardziej z wplywem tego
zjawiska na wlasnos$ci statystyczne MNW. Ponadto procedura DEA+ uzywana jest
w praktycznych zastosowaniach na probach skonczonych, gdzie niezalezno$¢ nie jest
zagwarantowana, a wlasnosci maloprobkowe procedury nie sa znane. Autor metody
wykonat jedynie badania symulacyjne w celu ich poznania na wybranych przyktadach
(zob. Gstach 1998).

Druga uwaga dotyczy wzoru na gesto$é taczng W podanego w pracy Gstach

(1998, s. 165) uzywanego w II etapie metody dla reszt v%/j — por. wzor (7):

£33 ()= [ £y (v + Yoy Jous (v = W)y (11)

SN— O

Sam wzér w ogolnosci jest prawdziwy i wynika to z faktu, ze zmienna losowa W
jest sumg niezaleznych zmiennych losowych —U oraz V —v,,,,. Jej gestosé jest wtedy
splotem gegstosci odpowiednich zmiennych losowych. Korzystajac z wlasnosci:

fx(X) = fx(-%), fx.c(x) = fx(x + C), (12)
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gdzie X — zmienna losowa, C — stala, mozna bez problemu dowies¢ prawdziwosci
POWYZSZego WZzOoru.

Watpliwosci autora niniejszej pracy budzi natomiast zasadno$¢ granic catkowania
przyjetych we wzorze. Z postaci no$nikéw zmiennych V 1 U zawartych w zatozeniach
51 6 wynika, iz:

Fy(v + vinax) > 0, dla [V + Vx| < Vinaxs (13)
fuv-w)>0,dlav—w>0.
Poniewaz catkuje si¢ po v, powyzsze nosniki mozna przeksztatci¢ do postaci:
W< V<0, v>w, (14)

Korzystajac z faktu, iz w < 0, przedziat (w, 0) rzeczywiscie stanowitby czg¢$¢ wspolng
nierownosci (14), gdyby nie wymagana nierownosc -2v,,., < v. Okazuje sie, iz z przy-
czyn technicznych ma wtedy znaczenie jaka relacja taczy wielko$ci W oraz -2v ..
Jesli w > -2v,..to wspomniana nierownos¢ jest spetniona i wtedy rzeczywiscie gra-
nice catkowania przyjeto prawidtowo. Jesli jednak relacja jest przeciwna to powinno
si¢ calkowaé po przedziale (-2v,x, 0), gdzie obie gestosci w iloczynie pod catka
sa dodatnie. Warto jednak zaznaczy¢, ze przyjmujac w drugiej sytuacji granice cat-
kowania po przedziale (w, 0) wzor (11) w dalszym ciagu jest prawdziwy z tym, ze
odpowiednia catka na przedziale (W, -2v,,,,) Wynosi zero.

Niestety pozostawienie wyjSciowych granic catkowania (W, 0) w przypadku gdy

W < -2Vax Powoduje brak zbiezno$ci procedury* realizujagcej MNW na resztach W,
uzywanej przez dodatek Solver w programie Microsoft Excel. Przy roznych punktach
startowych 1 odpowiednich ograniczeniach nalozonych na parametry optymalna war-
to$€ Viax Przyjmuje niedopuszczalng zerowa warto$¢, badz zatrzymuje si¢ na narzu-
conym ograniczeniu dolnym. Mozliwe jest oczywiscie, iz uzyto niewlasciwej metody,
badz nieprawidtowo ja zaimplementowano. Autor niniejszej pracy sadzi jednak, ze
nalezy po prostu zmodyfikowa¢ wzor (11) do postaci:

0
va (V4 v o (v = W)dv, > —-2v,

£ () =1 %, . (15)
J.f\, (v 4V o (v = W)y, W< =2v,

—2v.

‘max

4 Jest to tzw. metoda gradientu sprzezonego ozn. angielskojezycznym skrotem GRG (Generalized
Reduced Gradient).
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Funkcja wiarygodno$ci zmienia bowiem swa posta¢ w zalezno$ci od tego jaka
relacja taczy reszty Wi nieznany parametr — 2v,,,., ktory podlega optymalizacji.

Prawdopodobnie wtasnie z tego powodu w pracy Gstach (1999) rezygnuje si¢
z dolnego ograniczenia zmiennej V i jednoczes$nie zaktada si¢ pozadang dla ,,szumu”
wlasno$¢ E(V) = 0. Brak jest jednak konkretnych propozycji uzytecznych rozkta-
déw sktadnika losowego v o nosniku nieograniczonym od dotu, ktory spehniatby te
warunki.

5. PRZYKELAD EMPIRYCZNY

Wykorzystano zestaw danych zaczerpnigty z pracy Osiewalski, Wrobel-Rotter
(2002), uzywany juz wielokrotnie przez autora w jego poprzednich pracach. Sg to
dane rzeczywiste z roku 1995 dotyczace 32 polskich elektrowni i elektrocieptowni,
ktorych efektywnos¢ techniczng bedziemy analizowaé. Za naktady przyjeto:

— kapitatl (warto$¢ brutto §rodkow trwatych liczona w zt.);
— prace (liczba pracownikow);
— energi¢ wsadu (liczong w TJ).

Jedynym produktem dzialalnosci jednostek jest wytworzona energia (liczona
w TI).

Zrealizowano pierwszy etap metody DEA+ za pomocg wzoru (4), obliczajac

na wyjsciowych danych standardowy estymator DEA é(xj), j = 1,...,n. Nastepnie

korzystajac ze wzoru (5) uzyskano reszty v%/j, j = 1,...,n. Przypomnijmy, ze s3 to
odpowiednio oceny pseudogranicy produkcyjnej oraz pseudoefektywnosci w punktach
danych. Rezultaty przedstawiono w tabeli 1.

W dalszej kolejnosci przystgpiono do realizacji etapu II. Zgodnie z wezesniejszymi
uwagami do zatozen 5 i 6 przyjeto przykladowo rozktad normalny N(0, ,?) uciety do
przedziatu (-Vipax, Vimax) dla ,,szumu” v oraz rozktad wykiadniczy Exp(}) dla sktadowe;j
u zwigzanej z nieefektywnos$cig. Zrealizowano wzor (15) na gestos¢ taczng W bedacy
zmodyfikowang wersja wzoru (11), zgodnie ze uwagami zawartymi w czesci czwartej
niniejszego opracowania. Po szeregu zmudnych, lecz prostych przeksztalcen uzyskano
ostatecznie nastepujaca postac tej gestosci:

2 2
Y @]}{q{ﬂj ] @[ﬂﬂ
O'V O'V (1 6)

2q>[v'"“] -1
o,

£ ()=

3 1GWh=3,6TJ (teradzul).
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Tabela 1
Wyniki uzyskane w etapie I metody DEA+.
Lp. vi g (x) Iny, Ing (x;) W,
1 100749 100749 11,52039 11,52039 0
2 54677 54677 10,9092 10,9092 0
3 51499,5 51499,5 10,84933 10,84933 0
4 34356,7 34356,7 10,44455 10,44455 0
5 33991,7 46883,28 10,43387 10,75542 -0,32154
6 33731,4 42135,09 10,42618 10,64864 -0,22245
7 32164,4 41151,15 10,37862 10,62501 -0,24639
8 29404,3 29404,3 10,2889 10,2889 0
9 28615,7 29431,12 10,26171 10,28981 -0,0281
10 28536,7 38289,02 10,25895 10,55292 -0,29397
11 20160,4 20160,4 9,911476 9,911476 0
12 19731,6 27213,16 9,889977 10,21146 -0,32148
13 17874,2 25937,79 9,791114 10,16346 -0,37234
14 16620,7 17007,94 9,718404 9,741436 -0,02303
15 16428,7 16428,7 9,706785 9,706785 0
16 15318,7 18621,02 9,63683 9,832046 -0,19522
17 14641,1 17974,8 9,591588 9,796726 -0,20514
18 12752,9 12752,9 9,453514 9,453514 0
19 10185,1 10527,49 9,228681 9,261745 -0,03306
20 10119,2 10593,52 9,22219 9,267998 -0,04581
21 9406,5 13667,05 9,149156 9,522743 -0,37359
22 8964 15231,13 9,100972 9,631097 -0,53013
23 7922,1 7922,1 8,977412 8,977412 0
24 6530 7890,613 8,784162 8,973429 -0,18927
25 4900,7 6260,078 8,497133 8,741948 -0,24481
26 4533,9 6487,502 8,419338 8,777633 -0,3583
27 4472,5 6130,73 8,405703 8,721069 -0,31537
28 44247 5164,437 8,394958 8,549551 -0,15459
29 3926,6 3926,6 8,275529 8,275529 0
30 3320,9 33209 8,107991 8,107991 0
31 3153,1 3153,1 8,056141 8,056141 0
32 1939 1939 7,569928 7,569928 0

Zrbdto: opracowanie wilasne.
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gdzie @(-) dystrybuanta rozktadu normalnego standaryzowanego oraz:

4= w, +vmax:wj >=2v . ' (17)
-V —2v

max ? W_ J max

W dalszej kolejnosci wyprowadzono wzor na zlogarytmowang funkcje wiarygod-

nosci opierajac si¢ na resztach W; jednostek pseudonieefektywnych.

h{H £ (fvj 0)1 = (18)

jel

2 2
Z{ln Y e 1 ln{fb(w] - d)(a + 40, ﬂ - 1{2@(”%} - 1]} .
jel 2 o, o, g,

W celu uzyskania zbieznosci procedury realizujacej MNW narzucono nastgpujace
restrykcje na parametry:

2
L TAo;

A Ve G2 107 vima/on> 1074 Yma e[-10, 10]; w /o< - 10%,j €I, (19)

o

v

Ograniczenia te zapewniaja ,,poprawne” zachowanie wyrazen begdacych argumentami
dystrybuant zawartych we wzorze (18) na logarytm funkcji wiarygodno$ci w trakcie

trwania algorytmu. Za punkt startowy przyjeto ostatecznie wartosci (g,, A4, Via) =

(0,01; 0,01; 0,011515828). Startowa wartos¢ vy, spetnia zalezno$¢ max vaj = -2Vpax-
je

Jest wiec $cisle zwigzana z kluczowa relacja miedzy resztami a odpowiednim para-

metrem. Istotne znaczenie dla uzyskania zbiezno§ci MNW ma tu uzycie najwickszej

reszty wérod obiektow nieefektywnych®.

Ostatecznie uzyskano nastepujace oceny parametrow:

(6,49, )= (0,002014603; 4,642198937; 0,020127193). (20)

¢ Nasuwa si¢ skojarzenie z metoda SMNK, gdzie najwicksza reszta rowniez odgrywa wazng role.
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2
Jedynie ograniczenie Vimax £ 40, < 10 jest w tym punkcie spetnione stabo. Za pomoca

o

oceny Vv, oszacowano rzeczywista granic¢ produkcyjna w punktach danych ze
wzoru (10). Nastepnie oceny parametrow wykorzystano do obliczenia warto$ci mier-
nika efektywnosci dla poszczegolnych obiektow wg schematu opisanego w pracy
Kumbhakar i Lovell (2000, s.78-82). Miernik 6w dany jest wzorem’:

TE; = exp(-E (u| #,)), j = L,....n. (21)

Aby zrealizowa¢ formute (21) nalezy w pierwszej kolejnosci uzyskac postac roz-

ktadu warunkowego U|w. Korzystajgc z danych gestosci zmiennych losowych U iV,
po dokonaniu prostych przeksztalcen otrzymuje sig:

U| W~ C(W)N'(1,6.%). (22)

Odpowiedni rozktad warunkowy jest wigc iloczynem rozktadu normalnego ucigtego
o $rednie;j:

H=-W- Vinax - 0'v2/0'u, (23)
1 wyrazenia:
~ al) @)
C(iv) = exp| =& |[——~——2—, 24
) eXp(aj ] @(c)-0(b) 24

gdzie g, = 1/ (odchylenie standardowe U) oraz:

(W} + Vmax )Uu + O’\? ~

W>=2v
0,0
b= ( u) v , (25)
Vo ST, O, -
max u v ’W < _2vmax
OMO-V
vmaxau + 0-3
c= (26)
O-MO-V

7 Jest to jedna z propozycji pomiaru efektywnosci przedstawiona we wspomnianej pracy zrodto-
wej.
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Przy obliczaniu warto$ci oczekiwanej wystepujacej we wzorze (21) skorzystano
ze wzoréw zawartych w pracy Kumbhakar, Lovell (2000, s. 82), doktadajac brakujace
wyrazenie C(w) dane wzorem (24). W zapisie dla obserwacji j = 1,...,n uzyskano:

E (u ;) = C(,) 14 + av“’(_”f/”v)], 27)

(Di,uj/av )

gdzie 4= - W~ Viax - 0,’/0y oraz ¢o(-) gestos¢ rozktadu normalnego standaryzowa-

nego. Zrealizowano wzor (27) na resztach W; oraz ocenach parametrow uzyskanych
za pomoca metody DEA+ i uzyskano oceng wartosci oczekiwanej wystgpujaca we
wzorze (21), a tym samym otrzymano miernik TE;. Wyniki dla badanych jednostek
produkcyjnych?® zestawiono w tabeli 2.

Widoczne jest, iz metoda ulega degeneracji i nie moze by¢ stosowana dla obiek-
tow pseudoefektywnych, o czym wspominano wczesniej. Na koniec podkreslmy, iz
przyktad ten ze wzgledu na matg liczebno$¢ proby ma jedynie ilustrowac dziatanie
metody. Uzyskane rezultaty nalezy traktowaé z duza ostrozno$cia ze wzgledu na
asymptotyczne wlasnosci DEA+.

Tabela 2

Oszacowanie granicy produkcyjnej i miary efektywnosci w punktach danych.

j g (x) TE,

1 | 9874148 |x

2 | 5358751 | x

3 |50473,32 | x

33672,11 | x

45949,09 | 0,739779

41295,5 0,816842

40331,17 | 0,797519

28818,39 | x

O | 0 | X || Wn |

28844,68 | 0,99208

8 Dla obiektow pseudoefektywnych wartosci miary TE; nie da si¢ obliczy¢ ze wzgledu na to, iz

w mianowniku wyrazenia C(vT/j) pojawia si¢ zero.
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10 | 37526,07 | 0,76046

11 19758,68 | x

12 ] 2667091 | 0,739827

13 | 25420,96 | 0,703137

14 ] 16669,04 | 0,996808

15 | 16101,34 | x

16 | 1824998 | 0,839395

17 | 17616,63 | 0,831108

18 | 12498,79 | x

19 | 10317,71 | 0,987165

20 | 10382,44 | 0,974664

21 13394,72 | 0,702263

22 | 14927,64 | 0,600502

23 | 7764,244 | x

24 | 7733,385 | 0,844404

25 | 613534 0,798777

26 | 6358,232 | 0,713084

27 | 6008,569 | 0,744363

28 | 5061,53 0,874196

29 | 3848359 |«x

30 | 3254,728 | x

31 | 3090,271 | x

32 | 1900,363 | x

Zrbdto: opracowanie wlasne.

6. ZAKONCZENIE

W niniejszej pracy przedstawiono wersje jednoproduktowa metody DEA+ tzn.
przyjeto, iz badana grupa jednostek produkcyjnych wytwarza tylko jeden produkt.
Taki wha$nie wariant przedstawiony jest w zrodtowej pracy Gstach (1998). Docelowo
jednak, zamierzeniem autora bedzie konstrukcja i wykorzystanie wersji wieloproduk-
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towej metody DEA+, zgodnie z do$¢ ogdlnymi wskazéwkami zawartymi w pracy
Gstach (1999). Jest to konieczne ze wzgledu na to, iz DEA stosowana jest zwykle
w takiej wlasnie sytuacji.
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METODA DEA+ W WERSJI JEDNOPRODUKTOWEJ

Streszczenie

W artykule opisano DEA+, ktora jest jedna z metod stuzacych do estymacji funkcji produkcji
oraz miar efektywnos$ci technicznej. W pracy rozwazono przypadek jednoproduktowy. Przedstawiono
semiparametryczny model graniczny, bedacy podstawa teoretyczng metody oraz sam jej przebieg, wraz
z uwagami krytycznymi dotyczacymi prawidtowosci funkcjonowania procedury. Cato$¢ konczy przyktad
empiryczny ilustrujacy zastosowanie metody, przy wybranych zatozeniach modelowych w odniesieniu
do rozktadow sktadowych ztozonego czynnika losowego.

Stowa kluczowe: DEA+, semiparametryczny model graniczny, funkcja produkcji, efektywnosc
techniczna
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SINGLE-PRODUCT VERSION OF THE DEA+ METHOD

Abstract

In the article we present the DEA+ method as a tool for estimation of production function and
technical efficiency measures. We restrict the scope of the study only to the single-product case. Once
the underlying, semiparametric frontier model is discussed, we proceed with demonstrating the very
algorithm of DEA+, and provide some critique of its validity. Finally, the method is illustrated with an
empirical analysis under certain choices of distributions for each of the random variables constituting
the composed error.

Keywords: DEA+, semiparametric frontier model, production function, technical efficiency
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EKONOMETRYCZNA ANALIZA PRAWDOPODOBIENSTWA ZAWARCIA
TRANSAKCJI WYNIKAJACYCH Z NAPLYWU INFORMACIJI
— WPLYW ZALOZEN CO DO ROZKEADU STOP ZWROTU NA ZMIENNOSC
MIARY VPIN

1. WSTEP

Badanie wspotzaleznosci pomiedzy mechanizmem zawierania transakcji a plyn-
nos$cig, zmiennoscig cen czy wolumenem obrotow jest zagadnieniem wspotczes$nie
silnie rozwijanym. Wiedza na temat mikrostruktury rynku jest wazna z praktycznego
punktu widzenia. Na proces ksztattowania si¢ cen rynkowych i obrotow majg wplyw
preferencje inwestorow, ich stosunek do ryzyka, czy swobodny dostep do informa-
cji (por. Doman, 2011). W badaniach czgsto przyjmuje sie zatozenie, ze inwestorzy
gietdowi obserwujac zachowania innych uczestnikow rynku pozyskuja informacje
na temat notowanej spotki. Liczba sktadanych zlecen kupna i sprzedazy moze wigc
odzwierciedla¢ reakcje na pojawienie si¢ nowych sygnalow informacyjnych. Roz-
wazane w literaturze modele teoretyczne zachowan inwestoréw najczeséciej opisuja
zmiany poziomu cen rynkowych jako nastepstwa naplywu nowych informacji, zmiany
widelek spreadu bid-ask, zmian wolumenu, czy rodzaju i liczby sktadanych zlecen;
(por. Easley, Kiefer, O’Hara, 1996b; Easley, Hvidkjaer, O’Hara, 2002; O’Hara, 2003;
Acharya, Pedersen, 2005). Transakcje rynkowe zawierane sa3 w kolejnych okresach
pomigdzy obojetnymi na ryzyko animatorami rynku, inwestorami dokonujacymi
transakcji w wyniku naptywu na rynek nowej informacji oraz inwestorami, ktorych
aktywno$¢ nie jest zwigzana z naptywem sygnatéw informacyjnych.

Wsrod polskojezycznej literatury zawierajgcej szeroki przeglad modeli mikrostruk-
tury rynku nalezy wymieni¢ monografi¢ Doman (2011). Natomiast badania nad VPIN
1 innymi miarami wskazujagcymi na mozliwo§¢ zawarcia transakcji wynikajacych
z naplywu informacji dla miedzybankowego kasowego rynku ztotego prowadzita
Bien-Barkowska (2010), Bien-Barkowska (2012) i Bien-Barkowska (2013).

Celem niniejszego opracowania jest zaprezentowanie jednej z metod okreslania
»zawartosci informacyjnej” transakcji zawieranych przez inwestorow na Gietdzie
Papierow Wartosciowych w Warszawie. W opracowaniu przedstawiono konstrukcje
miary VPIN (ang. volume-synchronized probability of informed trading) — prawdopo-
dobienstwa zawarcia transakcji wynikajacych z napltywu nowych informacji. Miarg
te opisali Easley, Lopez de Prado i O’Hara (2011) jako nowa procedure estymacji
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parametrow modelu EKOP opartg na poréwnaniu zmiennosci cen i wolumenu trans-
akcji. Badacze w swojej metodologii przyjeli zatozenia o normalnosci rozktadu stop
zwrotu cen instrumentu finansowego w algorytmie Bulk Volume Classification (BVC).
Zasadniczym celem artykutu jest podjecie dyskusji nad wrazliwo$cig miary VPIN
na zmiang postaci rozktadu stop zwrotu w algorytmie BVC. W niniejszym artykule
rozwazono nast¢pujace postacie rozktadow stop zwrotu: rozktad normalny, rozktad
t-Studenta z zadang arbitralnie liczba stopni swobody oraz rozktad z-Studenta z liczba
stopni swobody podlegajaca estymacji.

Badanie empiryczne zostato przeprowadzone na przyktadzie cen akcji spotki
KGHM Polska Miedz S.A. notowanej na Gieldzie Papierow Wartosciowych w War-
szawie. Dobor spotki motywowany byl wylacznie faktem duzego zainteresowania
inwestoréw wskazanym walorem gietdowym, a takze duzg ptynnoscia tych akcji.

W kolejnej czg$ci pracy zawarto za literaturg definicj¢ pojgcia zawierania transak-
cji bedacych skutkiem naptywu na rynek nowych informacji (ang. informed trading).
Nastepnie opisana zostata parametryzacja modelu EKOP i miary PIN. W rozdziale
czwartym opisany zostal algorytm Bulk Volume Classification. Pigta cze$¢ artykutu
zawiera opis miary VPIN wykorzystanej w badaniu empirycznym oraz dyskusj¢ nad
uzyskanymi wynikami empirycznymi.

2. INFORMED TRADING

Argumenty przeczace istnieniu rynkow w petni efektywnych zwykle dotycza
anomalii obserwowanych na rynkach finansowych takich, jak efekty kalendarzowe,
zmienna w czasie korelacja stop zwrotu, czy banki spekulacyjne. Wspotczesnie
dominuje przekonanie, ze na $wiatowych rynkach finansowych wystepuje asymetria
informacyjna pomiedzy inwestorami, ktora moze by¢ wykorzystywana do zdoby-
wania przewagi (por. Doman, 2011). Dlatego ciagle podejmowane sg badania nad
zachowaniem uczestnikow rynku i samym procesem dyskontowania informacji
w cenach rynkowych. Bien-Barkowska (2012) w swej pracy opisuje jeden z modeli
informacji (ang. information models), ktory umozliwia pomiar ,,zawartosci infor-
macyjnej”’ procesu transakcyjnego. Scenariusz sktadanych zlecen kupna i sprze-
dazy stanowi odzwierciedlenie oczekiwan inwestorow co do przyszltej wartosci
instrumentéw finansowych (por. Glosten, Milgrom, 1985; Easley, O’Hara, 1987).
Ponadto autorka wskazuje, ze w modelach informacji wyodrebnia si¢ dwie grupy
inwestorow:

— zawierajacych transakcje w oparciu o naptywajacg na rynek nowg informacj¢
(ang. informed traders, w dalszej czg$ci pracy nazywanych inwestorami lepiej
poinformowanymi),

— inwestorow dokonujacych transakcji niemajacych zwiazku z naptywem sygnatow
informacyjnych (ang. uninformed traders).

Model EKOP pochodzacy od nazwisk autoréw Easley, Kiefer, O’Hara oraz Paper-
man (1996a) jest najczesciej przywotywang formalng parametryzacja stuzaca do opisu
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procesu transakcyjnego. Dla ustalenia porzadku zaklada sig, ze transakcje poszczego6l-
nych uczestnikéw rynku zawierane sa w kolejnych okresach i = 1,...,1.
Ponizej zaprezentowano diagram przedstawiajgcy zalozenia modelu EKOP.

Kupno A, =+

A

Dobra informacja

A4

A
prawdopodobiefistwo 1—-o | Sprzedaz A; =¢

Informacja

A

prawdopodobienstwo o Kupno A, =¢

A

prawdopodobienstwo o Zta informacja

A 4

—okres ,,t” SprzedazAg =+

prawdopodobienstwo 1—«a

Brak informacji » Kupnoisprzedaz: A, =¢, A =¢

Rysunek 1. Diagram modelu EKOP
Zrodto: Bien-Barkowska (2013).

Szczegdtowy opis zatozen modelu EKOP zostal zaprezentowany przez Easley
i inni (2012b). Autorzy przez C; oznaczyli cen¢ danego waloru gietdowego
w chwili i. Na poczatku kazdego okresu notowan na rynku kapitalowym moze wysta-
pi¢ przynajmniej jedno zdarzenie niosace wazna dla notowanej spotki informacje.
Prawdopodobienstwo wystapienia takiego zdarzenia oznaczono przez a, a jego brak
przez 1 — a. Jesli pojawi si¢ korzystna dla spotki informacja to inwestor posiadajacy

wiedz¢ o jej znaczeniu bedzie si¢ spodziewal wzrostu ceny waloru rynkowego a,
natomiast przy wystapieniu ztego dla spotki zdarzenia bedzie spodziewal si¢ spadku
ceny C,;. Prawdopodobiefistwo pojawienia si¢ niekorzystnej informacji oznaczono
przez o, natomiast prawdopodobiefistwo pojawienia si¢ dobrej informacji o spotce
oznaczono przez | — 0. Zgodnie z zalozeniami modelu EKOP transakcje kupna
1 sprzedazy papierow warto$ciowych odbywaja sie zgodnie z niezaleznymi procesami
Poissona odpowiednio o warto$ciach oczekiwanych A5 i Ag. Inwestorzy dokonujacy
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transakcji w wyniku naptywu nowych informacji o spétce, czy instrumencie finanso-
wym wystawiaja zlecenia kupna (dla dobrej informacji), badz sprzedazy (dla zlej) ze
stalg intensywnoscig u to jest $rednig liczba transakcji w ciagu rozwazanego okresu.
Inwestorzy zawierajacy transakcje nie zwigzane z naplywem sygnaléw informacyj-
nych dokonuja kupna i sprzedazy papieréw wartosciowych z intensywnos$cig rowng
odpowiednio Az = ¢ oraz Ag = ¢ (por. Easley i inni, 2012b). Zgodnie z Bien-Barkow-
ska (2013) w modelu EKOP, gdy inwestorzy lepiej poinformowani posiadaja nowe,
niekorzystne dla spotki informacje, to transakcje kupna inicjowane s3 jedynie przez
pozostatych uczestnikow rynku. W modelu fakt ten odzwierciedlony zostat poprzez
wprowadzenie parametru Az = €. Natomiast transakcje sprzedazy inicjowane sa przez
obie grupy inwestorow (parametr g = ¢ + u). Z drugiej strony, gdy na rynku poja-
wia si¢ jakas dobra informacja to zlecenia kupna wystawiane sg przez obie grupy
inwestorow (1 = ¢ + u), a zlecenia sprzedazy (z intensywnoscia 1g = €) pochodza
wylacznie od inwestoréw dokonujacych transakcji nie zwigzanych z naptywem sygna-
tow informacyjnych. W modelu EKOP inwestorzy lepiej poinformowani wyceniaja
aktualng warto$¢ danego waloru rynkowego na podstawie naptywajacych informacji.
Jesli wskazuja one na przewartoSciowanie waloru spotki, to inwestorzy spodziewajg
sie spadku ceny, a jesli akcje sg niedowarto§ciowane to wzrostu ich kursu.

W modelu EKOP mieszanka dwuwymiarowych rozktadéw Poissona transakcji
kupna i sprzedazy w okresie notowan ¢ okreslona jest poprzez cztery parametry
a, 0, ¢ 1 u. Easley 1 inni (2012b) wskazuja, Zze parametr ¢ powinien by¢ interpretowany
jako normalny poziom liczby kupujacych i sprzedajacych to jest zawierane transakcje
nie sa zwigzane z naplywem sygnatow informacyjnych. Ponadprzecigtna liczba trans-
akcji kupna i sprzedazy interpretowana jest jako efekt dziatania inwestorow lepiej
poinformowanych i w modelu EKOP odzwierciedlona zostata poprzez wprowadzenie
u. Parametry a i o stuza do okreslenia notowan cen rynkowych, dla ktoérych pojawity
si¢ jakie$s nowe informacje.

Wiedza na temat aktualnego stanu rynku oraz kondycji danej spotki wptywa na
przekonania inwestorow co do przyszlej zmiany kursu, co nastgpnie ma odzwier-
ciedlenie w poziomie widetek bid-ask. Easley i inni (2012b) w swej pracy przez
P(i) = (P,(i), Py(i), Pg(i)) oznaczaja ciag prawdopodobienstw takich, ze na rynku
Ww czasie i pojawiajace si¢ zdarzenie: nie wnosi nowych informacji (n), przynosi zta
informacje¢ (b) lub dobra informacje (g). Warunkowa wzgledem wszelkich informacji
zaobserwowanych w przeszto$ci ¥, ; warto$¢ oczekiwana ceny instrumentu finanso-
wego dana jest wzorem:

E[C, |y,]1=P,()C + F,(OC, +P,()C, , (1)

przy czym C, =oC, +(1— G)a oznacza warto$¢ oczekiwang waloru gietdowego
wzgledem informacji dostepnych w chwili i-1.
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Zgodnie z Easley i inni (2012b) w modelu EKOP kurs bid stanowi warunkowg war-
toscia oczekiwang ceny

HE, ()

Bid(i):E[Ci |‘//i—1]_g+#P ()
b

(E[Ci | Vi ] - g) . (2)

Z drugiej strony kurs ask bedzie rowny warto$ci oczekiwanej ceny instrumentu pod
warunkiem, ze inwestor lepiej poinformowany wstrzymuje si¢ z kupnem papieréw
wartosciowych na rynku, to jest

1P, (i)

AR =BG Wa T p )

(C,—EIC, |y, ]). 3)

Zgodnie z powyzszymi rownaniami kurs bid i ask bedzie rowny wartosci oczekiwanej
ceny instrumentu, jesli zadna z transakcji nie zostala zawarta w wyniku naptywu na
rynek nowej informacji (u = 0). Gdy ¢ = 0 to kurs bid i ask rdwne sg odpowiednio
cenie minimalnej i maksymalne;j. Jesli natomiast w danym momencie transakcji doko-
nuja obie grupy inwestorow to Bild(i) < E[C;|V;_]< Ask(i) (por. Easley i inni, 2012b).

Jesli w dowolnym okresie i przez A(i) = Ask(i) — Bild(i) oznaczymy spread bid-
-ask to na mocy rownan (2) i (3) spread mozemy zapisa¢ nastgpujaco:

D (e e RO

AG) = . :
&+ 1P, (i) & + P, (i)

(E[Ci ‘ 4= ] - g) . (4)

Gdy pojawienie si¢ dobrej lub zltej informacji jest jednakowo prawdopodobne
(o0 =1 — o) warto$¢ oczekiwana spreadu bedzie wyrazaé si¢ wzorem:

A=—H_(C -C). (5)
au+2e —

Pierwszy czynnik rownania (5) w modelu EKOP nazwano miarg prawdopodobien-
stwa zawarcia transakcji wynikajacych z naptywu nowych informacji (ang. probability
of informed trading — PIN), to jest

PIN=—2H (6)
ou+2¢



136 Marcin Nieduzak, Mateusz Pipien

przy czym au + 2¢ okresla wszystkie dostepne w danej chwili zlecenia, a au opisuje
rynkowe zlecenia inwestorow majacych dostep do sygnaléw informacyjnych (por.
Easley i inni, 2012b).

3. ALGORYTM BULK VOLUME CLASSIFICATION

Do estymacji parametrow modelu EKOP niezbedny jest podziat ogétu transakeji
na te, ktore zostaly zainicjowane przez stron¢ kupujaca i te inicjowane przez sprze-
dajacych. Taki podzial mozna uzyskaé poprzez zastosowanie jednej z technik klasy-
fikacji transakcji opartych na zmiennos$ci cen i wolumenu. W literaturze $wiatowe;j
szeroko stosowana jest technika zwana ,,Algorytmem Lee-Ready’ego” od nazwisk jej
tworcow (Lee, Ready, 1991) oraz inne algorytmy takie, jak ,.test tickowy” (ang. tick
test) oraz ,test notowania” (ang. quotes test), czy algorytm Bulk Volume Classifica-
tion (por. Easley i inni, 2013).

Test tickowy klasyfikuje dang transakcje na zainicjowang przez kupujacego
(sprzedajacego), jesli cena bezposrednio poprzedzajacej transakcji byla nizsza (wyz-
sza) od ceny w obecnej transakcji. Jesli cena dwoch nastepujacych po sobie notowan
byla taka sama, to kierunek transakcji wyznaczata ostatnio odnotowana zmiana ceny.
Zaprezentowana metoda jest bardzo prosta do wdrozenia, poniewaz jedyng niezbedna
informacja jest sekwencja cen.

Test notowania okres$la transakcj¢ jako zainicjowana przez kupujacego (sprzeda-
jacego), jesli aktualnie zawarta transakcja jest blizsza do ostatnio odnotowanej ceny
ask (bid). Jesli aktualna cena jest réwna Sredniej mid (ang. midquote), wowczas do
ustalenia kierunku transakcji wykorzystywana jest wezesniej odnotowana zmiana cen.

Algorytm Lee-Ready’ego uwazany jest za bardziej trafny od jego poprzednikdw.
Kierunek transakcji ustala si¢ przy wykorzystaniu tgcznie testu tickowego i testu noto-
wan. Gtowng wada tej metody jest problem z klasyfikacja transakcji zawieranych na
poczatku kazdego okresu notowan.

Easley i inni (2012a) przedstawili probabilistyczng metodg¢ klasyfikacji transakcji
zwang algorytmem Bulk Volume Classification (BVC). W zadanym okresie zmiennos¢
cen 1 wolumenu zawiera informacj¢ na temat oczekiwan inwestorow co do aktualnej
warto$ci notowanych akcji. Badacze poprzez V okreslili sume transakcji (ang. volume
bars nazywane w dalszej czg$ci paczkami wolumenu transakcji) utworzong w ten
sposob, ze V zawiera dokladng liczbe akcji bedacych przedmiotem obrotu kolejno
nastgpujacych po sobie transakcji. W przypadku, gdy wolumen ostatniej transakcji
wchodzacej w sktad danej paczki byt wigkszy niz wymagany to ,,nadmiar” liczby
akcji stanowit poczatek kolejnej paczki V. W ten sposob autorzy podzielili catg probe
na réwne co do liczby akcji paczki wolumenu V. Jesli ostatnia paczka nie byta ,,petna”
to zostawata ona wylgczona z dalszych analiz. Paczki V oznaczmy kolejno przez
= 1,..., n. W algorytmie BVC kazda paczka wolumenu (por. Easley i inni, 2012b)
okreslona zostala jako paczka kupna (ang. buy volume bucket) albo paczka sprze-
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dazy (ang. sell volume bucket) wykorzystujac zmiang ceny papieru wartoSciowego
w obrebie z gory przyjetego interwatu czasowego. Paczki kupna V,B i sprzedazy V,5
wyznacza si¢ nastepujaco:

i) P-P
vi= > v.z(—, (7)
i=t(r—1)+1 Oap,
t(7) P —P
vi= Y v -z(—=V-V!, (8)
i=t(r—1)+1 AP,

gdzie: t#(r) oznacza indeks ostatniego elementu w paczce wolumenu 7, Z okresla
dystrybuantg przyjetego rozktadu prawdopodobienstwa, o,p, wskazuje odchylenie
standardowe zmian cen w obrgbie paczki V..

Jesli ceny nastgpujacych po sobie elementow paczki sg rowne to opisana powy-
zej procedura dzieli wolumen V na potowe po rowno na VB i V5. Jesli natomiast
cena wzrasta, to wigksza czgs¢ wolumenu z paczki V uzupehia paczke kupna niz
sprzedazy, a rdznica zalezy od wielkoSci wzrostu tej ceny. Zauwazmy, ze wskazany
powyzej podzial wolumenu transakcji $cisle zalezy od przyjetego rozktadu prawdo-
podobienstwa stop zwrotu oraz od wielkosci wolumenu. Opisany w niniejszej pracy
podzial transakcji zostal nastepnie wykorzystywany do okreslenia nierdwnowagi
informacyjnej wystepujacej na rynku. Dla paczki wolumenu 7 niech nierbwnowaga
bedzie rowna OI, = | V.2 — V5 |. Warto$¢ oczekiwana E[OI,] nie zalezy od wielkosci
paczki V i stuzy do szacowania aktualnej nieréwnowagi informacyjnej wystepujace;
wsrod inwestorow (por. Easley i inni, 2012b).

4. VPIN

Parametry strukturalne modelu EKOP ¢, o, € 1 4 moga by¢ estymowane w oparciu
o liczbe zlecen kupna i sprzedazy. Brak dostgpu do tego typu historycznych danych
przysparza jednak wiele probleméw zaré6wno badaczom jak i praktykom rynkowym.
Wynika on przede wszystkim z wielko$ci kosztu dostgpu do danych oraz ich komplet-
nosci. Z uwagi na ten fakt w niniejszej pracy zaprezentowano podejscie, ktore bazuje
na cenach i wolumenie transakcji to jest szeroko dostgpnych danych rynkowych.
Zaktada sie¢, ze kazda transakcja zawarta na kilku papierach warto$ciowych trakto-
wana jest jako kilka transakcji na pojedynczym papierze warto§ciowym po tej samej
cenie rownej cenie wyj$ciowej transakcji. Takie podejscie pozwala na wilaczenie do
analizy takze wielkosci gietdowych transakcji.
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Easley 1 inni (2008) pokazali, ze warto$¢ oczekiwana nierownowagi informacyjne;j

wystepujacej na rynku wyraza si¢ wzorem lZ:| V2 —V?® |~ au , natomiast oczeki-

=1

wana liczba ogéhu transakcji jest rowna:

lZn:(VTB+VTS)=V=0{(1—6)(¢9+y+e;")Jr0{5(qu$+$)+(1—0{)(5+€)=0:,u+2(9.

=1

Czynnik a(1 — d)(e + u + €) odzwierciedla wolumen paczki, w ktdrej pojawita
si¢ jaka$ korzystna dla notowanej spotki informacja. Czynnik ad(u + ¢ + ¢) okresla
wolumen, gdy pojawila si¢ zta informacja, a czynnik (1 — a)(e¢ + &) wolumen trans-
akcji nie zwigzanych z naptywem zadnych sygnatéw informacyjnych (por. Easley
i inni, 2012b).

Easley 1 inni (2011) wskazali, ze podzial transakcji w obrebie okresu notowan na
wolumen kupna i sprzedazy, to jest V.2 + V.5 = V dla kazdego t sluzy do wyliczenia
miary Volume-synchronized probability of informed trading — VPIN nastgpujaco:

210 iwf—m
vPIN = 1 - o

9
au+2e V nV nV

Miara VPIN zalezy od wielkosci przyjetego wolumenu V, nierownowagi informa-
cyjnej wystepujacej w kazdej paczce V oraz liczby paczek wolumenu — n.

5. WYNIKI EMPIRYCZNE

W niniejszej pracy uzyto notowan ze 101 dni transakcyjnych akcji spotki KGHM
Polska Miedz S.A. w okresie od 2 stycznia 2013 roku do 31 maja 2013 roku obejmu-
jacych tacznie 171 187 obserwacji. Na rysunku 2 przedstawiono przebieg zmiennosci
ceny zamkniecia akcji KGHM Polska Miedz S.A.

Wykorzystana w badaniu baza danych zawierata notowania transakcyjne wyste-
pujace w nieroOwnomiernych odstgpach czasowych. W celu zredukowania liczby
obserwacji i ulatwienia okres$lenia ,,zawartosci informacyjnej” transakcji zawiera-
nych na rynku surowe dane poddano wstepnemu przeksztalceniu. Proba zawierata
wylacznie notowania zaobserwowane pomiedzy godzing 9:00 a 17:35. Nastgpnie cala
probe podzielono na pigciominutowe odstepy czasu (czyli 103 pigciominutowe okresy
w ciggu jednej sesji). Za ceng w kazdym pigciominutowym podokresie przyjeto odpo-
wiednio §rednig arytmetyczna cen transakcji zaobserwowanych w ciagu wskazanych
pieciu minut, a za wolumen — sum¢ wolumenu tych transakcji. W tabeli 1 zaprezento-
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wano podstawowe statystyki opisowe zmiennych uzyskanych po wykonaniu opisanej
powyzej agregacji surowych danych.
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Rysunek 2. Kurs zamknigcia akcji KGHM Polska Miedz S.A. w okresie od 02.01.2013 do 31.05.2013

Zrodto: opracowanie wiasne na podstawie danych z http://www.gpwinfostrefa.pl.

Tabela 1.

Statystyki opisowe przyrostu cen akcji KGHM Polska Miedz S.A., odchylenia standardowego
oraz wolumen transakcji w obrebie pigciominutowych okreséw czasu

Zuinna | Srednia | Mediona | GO0 | i | sandardowe
Przyrost $redniej ceny -0,0044 0 -4,3464 4,5335 0,2719
Odchylenie 0,09 0,07 0,00 2,59 0,08
Przyrost wolumenu 27 -45 -367810 401860 17904

Zrbdto: opracowanie wlasne.

Kolejnym krokiem byl podziat zagregowanej proby na pakiety wolumenu V.
Za V przyjeto doktadnie 10 000 transakcji na pojedynczej akcji. Nastgpnie stosujac
algorytm BVC kazdg taka paczke podzielono na paczki wolumenu kupna i sprze-
dazy. Ta metoda oczywiscie pomija czgs¢ notowan, natomiast podtrzymuje wartos¢
informacyjng nierdbwnowagi informacyjnej wystepujacej w danym momencie na
rynku. W niniejszej pracy zastosowano algorytm BVC oddzielnie dla roznych postaci
rozktadu stop zwrotu cen instrumentu, a mianowicie dla rozktadu normalnego oraz
dla rozktadu #-Studenta. DIla drugiego rozktadu przyjeto liczbe stopni swobody na
poziomie 0,25 zgodnie z propozycja Easley, Lopez de Prado i O’Hara (2013) oraz



140 Marcin Nieduzak, Mateusz Pipien

jako alternatywe liczbe stopni swobody podlegajaca estymacji. Dla kazdego pig-

ciominutowego okresu liczbe stopni swobody oszacowano wykorzystujac formute

-2
o 1 gdzie v oznacza liczbg stopni swobody

kurtozy rozktadu ¢-Studenta K =3
U f—

rozkladu #-Studenta, a K kurtoze¢. Estymacje liczby stopni swobody przeprowadzono
na podstawie obliczen kurtozy probkowej. Jezeli kurtoza z proby byla rowna 3 to
arbitralnie przyjeto 100 stopni swobody. Natomiast za kazda oszacowang liczbe stopni
swobody mniejszg niz 4 przyj¢to 4 stopnie swobody. Zasadnos$¢ zatozen co do liczby
stopni swobody nie bedzie stanowi¢ przedmiotu dyskusji w prezentowanych artykule.
Zagadnienia te bedg rozwijane w ramach kontynuacji badan.

Opisany powyzej podzial wolumenu transakcji zostal wykorzystany do oszacowa-
nia miary VPIN. Poniewaz wybor sposobu klasyfikacji wolumenu ma istotny wplyw
na estymacje¢ miary VPIN w zaprezentowanym badaniu podjeto probe okreslenia
wrazliwo$ci zmian warto$ci miary VPIN uzyskanych przy zalozeniu réznych rozkta-
déw stop zwrotu cen w algorytmie BVC. Ostatecznie kazda miara VPIN uzyskana
zostala na mocy wzoru (9) dla pietnastu nastepujacych po sobie wolumenow V2 i VS
okreslajacych stopien nierownowagi transakcyjnej wystepujacej na rynku.

Opisany powyzej proces przeksztalcania surowych danych zostal powtorzony
oddzielnie dla rozktadu normalnego, rozktadu ¢z-Studenta z 0,25 stopni swobody oraz
rozktadu #-Studenta dla zmiennej liczby stopni swobody obliczonej z kurtozy prob-
kowej. Zasadniczym celem takiego podejscia byta proba odpowiedzi na pytanie jak
miara VPIN zalezy od rodzaju arbitralnie przyjetego rozktadu prawdopodobienstwa
w algorytmie BVC. W tabeli 2 zaprezentowano podstawowe statystki opisowe miary
VPIN dla trzech rozwazanych rozktadéw.

Tabela 2.

Wartosci statystyk opisowych miary VPIN w zaleznosci od przyjetego rozkladu stop zwrotu cen akceji
KGHM Polska Miedz S.A.

Rozklad Srednia | Mediana Wgﬁoéé Wartos¢ Odchylenie Wsp.c’ﬁczyrrm.ik Wspotczynnik
minimalna | maksymalna | standardowe | zmienno$ci ekscesu

Normalny 0,6826910,680310| 0,137730 1 0,159832 2341213 -0,363133
t-Student
z estymo-
wang liczba | 0,671002 | 0,666233 | 0,135287 1 0,162676 24,24372 -0,417305
stopni
swobody
t-Student
z 0,25 stopni | 0,496400 | 0,464566 | 0,097450 | 0,999733 0,196307 39,54610 -0,354539
swobody

Zrodto: opracowanie wlasne.
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Nietrudno zauwazy¢, ze przyjecie warunkowego rozkladu #-Studenta z 0,25
stopniami swobody daje zdecydowanie odmienne warto$ci: $redniej, mediany oraz
odchylenia standardowego VPIN niz dwa pozostate rozklady. Srednie prawdopodo-
bienstwo zawarcia transakcji przez inwestora lepiej poinformowanego w przypadku
rozktadu 7-Studenta z 0,25 stopniami swobody byto rownie 49,64% i okoto o jedna
piata nizsze niz $rednie prawdopodobienstwo przy pozostatych rozktadach. Analo-
gicznie bylo w przypadku mediany. Wartosci uzyskane dla rozktadu normalnego
i rozktadu #-Studenta ze zmienng liczba stopni swobody nieznacznie si¢ roznity,
przy czym w przypadku drugiego rozktadu zaro6wno $rednia, mediana jak i warto$¢
minimalna przyjmowata nieco nizsze wartosci. Odchylenie standardowe miary VPIN
byto najnizsze przy przyje¢ciu rozktadu normalnego, co oznacza wigksza stabilnosé
w zadanym okresie. Fakt ten potwierdza rowniez najnizszy wspotczynnik zmienno$ci
dla tego rozktadu. Zwro¢my uwage, ze w rozwazanym okresie dla kazdego przyje-
tego rozktadu wystapila co najmniej jedna obserwacja dla ktorej prawdopodobienstwo
zawarcia transakcji wynikajacej z naptywu nowej informacji byto praktycznie pewne.
Nie wystgpita natomiast sytuacja w ktorej zadna transakcja zawarta na rynku nie
bylaby zwigzana z naptywem sygnatow informacyjnych.

Na rysunku 3 przedstawiono przebieg zmiennosci miary VPIN w okresie od
2 stycznia do 31 maja 2013 roku oszacowanej przy wykorzystaniu algorytmu BVC
z rozktadem normalnym oraz wariantami rozktadu ¢-Studenta.
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Rysunek 3. Przebieg zmiennosci miary VPIN cen akcji KGHM Polska Miedz S.A. dla dwoch
wariantdw rozktadu #-Studenta oraz rozktadu normalnego.

Czarna linia na wykresie oznacza miar¢ VPIN uzyskang przy zatoZeniu normalnego rozktadu stop
zwrotu, szara ciagla linia oznacza VPIN indukowany na podstawie rozktadu t-Studenta z estymowanag
liczba stopni swobody, zas$ szara przerywana linia prezentuje przebieg zmiennosci VPIN dla rozktadu

t-Studenta z liczba stopni swobody v=0,25 zgodnie z jedna z propozycji Easley, Lopez de Prado,

O’Hara (2013).

Zrodto: opracowanie wiasne.
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Wartosci miary VPIN przy zatozeniu rozktadu normalnego jako rozktadu stop zwrotu
cen akcji cechujg sie duza zmienno$cia w catym analizowanym okresie. Prawdopo-
dobienstwo pojawienia si¢ transakcji dokonywanych przez inwestorow lepiej poin-
formowanych najczgsciej oscyluje pomigdzy 0,5 a 0,9. Oznacza to, ze wigkszo$¢
transakcji rynkowych zawierana byta w wyniku naptywu nowych informacji. Podajac
analizie krotsze okresy czasu mozna wskaza¢ kilka wyraznych trendow malejacych
(na przyktad pomiedzy 180 i 220 miarg VPIN to jest mniej wiecej od 1 do 8 marca
2013 roku, czyli okresu krotkiej stabilizacji kursu akcji po uprzednim ich silnym
spadku), czy znacznie rosngcych (od 230 do 260 wartosci VPIN, czyli od 11 do
18 marca 2013 roku w ktorym to akcje KGHM Polska Miedz S.A. silnie tracity na
warto$ci). Tendencje rozwojowe miary VPIN w wyznaczonym okresie odzwierciedlajg
odpowiednio wzrost badz spadek liczby transakcji zawieranych przez inwestorow
w wyniku naptywu sygnatow informacyjnych. Zdecydowane odbicie si¢ od trendu
miary VPIN (okoto 35% wartoéci bezposrednio sasiadujacych) miato miejsce dla
389 wartos$ci VPIN (doktadnie 12 kwietnia 2013 roku) co najprawdopodobniej byto
odzwierciedleniem bardzo silnego w tym dniu spadku cen akcji oraz rozpoczynajacej
si¢ stabilizacji kursu.

Wartosci miary VPIN przy zatozeniu rozkladu #z-Studenta z szacowana liczba
stopni swobody cechuje si¢ rowniez duzg zmienno$ciag w analizowanym okresie
podobnie, jak przy rozkladzie normalnym z tg réznicg ze warto$ci miary oscyluja
jednak mniej wigcej w przedziale od 0,5 do 0,8. Oznacza to, ze w badanym okresie na
rynku zdecydowanie przewazaty transakcje wynikajace z naptywu nowych informacji.
Podobnie jak uprzednio opierajac si¢ o wartosci VPIN mozna wskaza¢ kilka podokre-
sow zdecydowanego wzrostu (spadku) liczby transakcji zawieranych przez inwesto-
réw lepiej poinformowanych. Analogicznie jak dla rozktadu normalnego od 180 do
220 oszacowanej wartosci VPIN mial miejsce wyrazny spadek wartosci VPIN, czyli
stopniowego wycofywania si¢ z rynku przez inwestoréw lepiej poinformowanych.
Mozna réwniez wskazaé okresy, w ktorych liczba tych inwestorow w poréwnaniu do
pozostatych uczestnikéw rynku zmieniala si¢ gwaltownie z okresu na okres (okoto
100 wartosci VPIN raz miara byta bliska 0,1, aby nastgpnie przyja¢ wartosci okoto
0,8).

Wartosci miary VPIN dla rozktadu #-Studenta z liczba stopni swobody rowna
0,25 cechuja si¢ wigkszg stabilnoscig. Jednak w tym przypadku mamy do czynie-
nia z czestymi silnymi skokami wartosci VPIN zaréwno dodatnimi jak i ujemnymi.
W kilku przypadkach prawdopodobienstwo pojawienia si¢ transakcji wynikajacych
z naplywu nowych informacji bylo praktycznie pewne. Miara VPIN przyjmowata
wartosci z przedziatu od 0,1 do 1,0 co oznacza duze zr6znicowanie liczby transakcji
zawieranych przez inwestoréw lepiej poinformowanych w poszczegolnych okresach
czasu. Przyjecie tak niskiej liczby stopni swobody w rozktadzie 7-Studenta spowo-
dowato wygaszenie poszczegolnych skokow miary VPIN w kolejnych okresach oraz
pojawienie si¢ bardzo wyraznych trendow. Kosztem jest jednak nieregularny przebieg
zmiennos$ci miary VPIN i zdecydowany wzrost rozpigtosci przyjmowanego prawdo-
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podobienstwa zawarcia transakcji przez inwestorow lepiej poinformowanych. Zgodnie
z powyzszym przyjecie rozktadu z-Studenta z 0,25 stopniami swobody w algorytmie
BVC powoduje uzyskanie zdecydowanie odmiennych warto$ci miary VPIN (nizsze
1 bardziej zroznicowane w catym badanym okresie), niz w dwoch pozostatych rozkta-
dach stop zwrotu cen akcji.

6. PODSUMOWANIE

W niniejszej pracy omowiono procedurge estymacji parametréw modelu EKOP
zaproponowang przez Easley i inni (2011). Badanie aktywnoS$ci inwestorow zawie-
rajacych transakcje wynikajace z naplywu nowych informacji na Gietdzie Papierow
Wartosciowych w Warszawie oparto o analiz¢ zmian wartosci miary VPIN. W arty-
kule zastosowano metode klasyfikacji wolumenu zaproponowana przez Easley i inni
(2012a) zwang Bulk Volume Classification oddzielnie dla trzech postaci rozktadu stop
zwrotu: rozktadu normalnego, rozktadu #-Studenta z liczbg stopni swobody v=0,25
oraz rozktadu #-Studenta z liczbag stopni swobody uzyskang z kurtozy probkowe;.
Wartos$ci miary VPIN przy przyjeciu rozkladu normalnego i rozktadu #-Studenta
z szacowang liczbg stopni swobody byly do siebie zblizone. Arbitralne przyjecie
niskiej liczby stopni swobody dla rozktadu ¢-Studenta nieco obniza warto$ci VPIN
w poréwnaniu do pozostatych typow rozktadu. Ponadto przebieg zmiennosci VPIN
w przypadku wszystkich zaprezentowanych rozktadow cechuje duze podobienstwo
w kazdym kolejnym podokresie.

Przedmiotem kolejnych badan autorow bedzie analiza wrazliwo$¢ miary VPIN na
zmiang podstawowych zatozen modelu EKOP i algorytmu BVC innych niz opisane
W niniejszym opracowaniu. Ponadto autorzy beda kontynuowaé rozwazania na temat
wplywu informacji na obserwowane na rynku stopy zwrotu notowanych papieréw
wartosciowych oraz wolumen transakcji.
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EKONOMETRYCZNA ANALIZA PRAWDOPODOBIENSTWA ZAWARCIA TRANSAKCJI
WYNIKAJACYCH Z NAPLYWU INFORMACIJI — WPLYW ZALOZEN CO DO ROZKELADU
STOP ZWROTU NA ZMIENNOSC MIARY VPIN

Streszczenie

Niniejsze opracowanie stanowi probe syntetycznego przyblizenia fluktuacji intencji i oczekiwan
inwestorow dokonujacych transakcji wynikajacych z naptywu nowej informacji na rynek (ang. informed
trading). Na podstawie zmiennosci wolumenu i cen akcji KGHM Polska Miedz Spotki Akcyjnej notowa-
nej na Gieldzie Papierow Wartosciowych w Warszawie oszacowano miar¢ prawdopodobienstwa zawar-
cia transakcji wynikajacych z naptywu nowych informacji — VPIN (volume-synchronized probability
of informed trading). Otrzymane wyniki badania mogg stanowi¢ podstawe do analityczno-empirycznej
weryfikacji, jak pojawiajgca si¢ na rynku informacja wptywa na zachowania inwestorow.

Stowa kluczowe: nowa informacja, mikrostruktura rynku, model EKOP, prawdopodobienstwo
zawarcia transakcji wynikajacych z naptywu nowych informacji
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ECONOMETRIC ANALYSIS OF PROBABILITY OF INFORMED TRADING -THE IMPACT
OF DISTRIBUTION OF MARKET PRICE RETURN ON VPIN CHANGE

Abstract

This article is as an attempt to introduce fluctuation of expectations of investors who make transac-
tions resulting from the influx of new information on the market(informed trading). The Volume-syn-
chronized probability of informed trading was estimated on the basis of price variation of KGHM Polska
MiedZ S.A. shares listed on the Warsaw Stock Market. The results of this analysis might serve as an
analytical and empirical basis for further verification on how new information affects investors’ behavior.

Keywords: new information, market microstructure, EKOP model, volume synchronized probability
of informed trading
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1. WSTEP

Jednym z podstawowych etapéw wigkszosci badan empirycznych jest zdefinio-
wanie badanego obiektu oraz zjawiska. Zjawiska obserwowane w obiektach mozna
podzieli¢ na (Jajuga, 1993):

a) proste — gdy do wyczerpujacego opisu zjawiska wystarczy jedna zmienna diagno-
styczna,

b) zlozone — gdy do wyczerpujacego opisu nalezy uzy¢ wielu zmiennych diagno-
stycznych.

Zjawisko zlozone mozna zdefiniowac jako abstrakcyjny twor obrazujacy stan jako-
sciowy rzeczywistych obiektow, opisywany przez wiele (wigcej niz jedng) zmiennych
zwanych diagnostycznymi (Kukuta, 2000). Przyktadem zjawiska zlozonego moze by¢
np. kondycja finansowa przedsi¢biorstwa, poziom zycia spoteczenstwa, stan pogody.
W zaleznos$ci od rodzaju oddziatywania poszczegoélnych zmiennych diagnostycznych
na zjawisko ztozone mozna podzieli¢ je na stymulanty, destymulanty i nominanty. Do
stymulant zalicza si¢ te zmienne, ktorych wzrost warto$ci oznacza korzystny rozwoj
zjawiska, natomiast spadek oznacza sytuacje niekorzystng. Przeciwng interpretacje
maja destymulanty, dla ktorych wzrost warto$ci oznacza sytuacje niekorzystna dla
zjawiska, a spadek korzystng. Nominanty charakteryzuja si¢ pewnym optymalnym
(nominalnym) poziomem, od ktérego jakiekolwiek odchylenia w gore czy w dot trak-
towane sg jako niekorzystnie wptywajace na okreslone zjawisko. Nalezy zauwazy¢,
ze ze wzgledu na konieczno$¢ okreslenia wptywu zmiennej na zjawisko ztozone, ta
sama zmienna w poszczeg6élnych przypadkach moze przyjac¢ roézny charakter. Np.
poziom ptac moze by¢ traktowany jako stymulanta dla osoby poszukujacej pracy,
a jako destymulanta dla inwestora rozwazajacego ulokowanie nowego zaktadu.

W celu uproszczenia opisu zjawiska zlozonego czesto korzysta si¢ z zapropo-
nowanej przez Hellwiga (1968) tzw. zmiennej syntetycznej. Zmienna syntetyczna
jest agregatem ztozonym ze zmiennych diagnostycznych. Celem jej budowy jest na
ogot przedstawienie za pomoca jednej warto$ci stanu zjawiska ztozonego. Koncepcja
zmiennej syntetycznej byta wielokrotnie podejmowana, migdzy innymi w pracach
Bartosiewicz (1976), Strahl (1978), Cieslak (1990), Maliny i Zeliasia (1997), Batoga
(2003) czy Kowalewskiego (2006). Alternatywne podejscia do analizy wielokryte-
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rialnej stanowig m. in. metody ELECTRE (Roy, 1968; Corrente, Greco, Stowinski,
2013), PROMETHEE (Brans, 1982; Behzadian i inni, 2010) czy MACBETH (Bana
e Costa, Vansnick, 1994).

Wartosci zmiennych diagnostycznych czesto wyrazone sg w réznych jednost-
kach, co uniemozliwia ich bezposrednia agregacj¢ (np. w zt, zI/szt, dni, niektore sg
pozbawione mian). Aby doprowadzi¢ zmienne diagnostyczne do wzajemnej porow-
nywalno$ci korzysta sie z normalizacji. Proces normalizacji pozbawia zmienne mian,
pozwala rowniez zamieni¢ destymulanty i nominanty w stymulanty oraz zréwnac ze
sobg zakresy zmienno$ci poszczegolnych zmiennych.

Artykul stanowi polemike z propozycja Strahl, Walesiaka (1997) dotyczacag nor-
malizacji zmiennych w referencyjnym systemie granicznym. Jego celem jest wyka-
zanie niekorzystnych implikacji stosowania wzoro6w na unitaryzacje proponowanych
przez Strahl i Walesiaka. W literaturze przedmiotu brak jest dyskusji metodologicznej
nad ta propozycja. Inne prace poruszajgce t¢ problematyke stanowia jedynie odestanie
do ich pracy (np. Piontek, 2004) badz sa egzemplifikacja przedstawionej tam metody
(np. Wrzaszcz, 2012). Konsekwencja krytyki dotychczas stosowanego podejscia jest
redefinicja pojecia progu veta oraz wyprowadzenie nowych wzor6w na unitaryzacje
w sytuacji referencyjnego systemu granicznego. Przedstawione modyfikacje sa zilu-
strowane przyktadem empirycznym.

2. METODOLOGIA

2.1. NORMALIZACJA

Szereg procedur normalizacyjnych mozna uja¢ w og6lny wzor (Grabinski, 1988):
P
X, —a
R [y i B 1
xy = (1 (1)

gdzie: x’; — i-ta znormalizowana warto$¢ zmiennej X; x; — i-ta warto§¢ zmiennej X, a,
b, p, k — parametry normalizacji.

Najczesciej stosowang procedurg normalizacyjng jest standaryzacja przebiegajaca
wedlug wzoru:

X =S, 2

gdzie: X — $rednia arytmetyczna zmiennej X, s — odchylenie standardowe zmiennej X.
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Standaryzacja pozwala pozbyc¢ si¢ jednostki zmiennej. Zmienna zestandaryzowana
ma zerowg $rednia i jednostkowa wariancje. W wyniku badan przeprowadzonych
przez T. Grabinskiego standaryzacja okazata si¢ jedna z lepszych metod normalizacji
z uwagi na ,,wysokie skorelowanie zmiennej syntetycznej ze zmiennymi pierwotnymi
oraz (...) niewielkq odlegtos¢ taksonomiczng zmiennej syntetycznej od zmiennych pier-
wotnych” (Grabinski, 1989), co pozwala stwierdzi¢, ze standaryzacja przenosi bez
znacznych znieksztatcen zmienno$¢ zmiennych pierwotnych na zmienno$¢ zmienne;j
syntetycznej

Budowa zmiennej syntetycznej na podstawie zmiennych standaryzowanych
wymaga, aby:

1. Wszystkie zmienne byty stymulantami. W przypadku, gdy zmienne nie sg stymu-
lantami, nalezy je przed standaryzacja przeksztatci¢ na stymulanty.

2. Zmienne nie posiadaly progéw veta. Standaryzacja zmiennych posiadajacych
progi veta jest bledem, gdyz warto$ci spoza progu czgsto powinny by¢ traktowane

w ten sam sposob (np. jako jednakowo zle), podczas gdy standaryzacja zawsze

zachowuje zréznicowanie.

W przypadku wystgpowania progéw veta rozwigzaniem problemu normalizacji
moze by¢ unitaryzacja.

2.1. UNITARYZACJA

Strahl i Walesiak (1997) wyrozniaja nastgpujace typy zmiennych mierzonych na
skali przedziatowej i ilorazowe;:
1. Stymulanty:
a) S; — bez progu veta,
b) S, — z progiem veta xgj
2. Destymulanty:
a) D; — bez progu veta,
b) D, — z progiem veta xé)j ,
3. Nominanty:
a) N; — z warto$cig nominalng xévj? ,
b) N, — z zalecanym przedzialem wartosci ograniczonym progami veta x(;\_]f i X(;sz )
b) N3 — z okreslong warto$cig nominalng x(j,vf 1 dopuszczalnym przedzialem wartos$ci
ograniczonym progami veta x(ﬁv} i ng .

Ponizej przedstawione sg wzory stuzace unitaryzacji poszczegbdlnych typow
zmiennych zaproponowane w pracy Strahl, Walesiaka (1997).
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I. Stymulanty
1_] S Sl

X; = ml_in {x;

z, = , 3
" max{x,} —min{x,} )

z; € [0,1],

gdzie: x; — warto$¢ j-tej zmiennej w i-tym obiekcie, z;; — znormalizowana wartos¢ j-tej

zmiennej w i-tym obiekcie,

2] (S S2
x; —min{x, }
SR E dla x; > xgj
ml_ax{xﬁ} - miln{xi/.} .
% = X, —max{x; } ’ )
o dla x; < x(fj
miax{xl.j} - mim{xl.j}
z; € [-1,1].

II. Destymulanty

1_] S Dl
max{x, } —x;
Zy = l - g (5)
’ max{x, } —min{x, }
z; € [0,1],
2_] S D2
m?X{x”}__x” dla x, <x2
max{x, } —min{x; } v
Z[j = ! : _l s (6)
miln{xi,} i dla x, >x>
max{x, } —min{x, } pon
Zij c [—1,1]
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III. Nominanty

1] S Nl
z; € [-L1].
2] S N2
Zj
z; e [-L,1].
3] S N3
z

zj € [1,1].

x;; —max{x, }

ml_in X, —x;

m;ax{xij y—= ml_in {x,}

X, = ml_ax{x,.j}

max{x, } —min{x, }
i i

1
ml_in{xij} - X,

max{x, } —min{x, }
i i

X; = rn;clx{xl.j}

max{x; } —min{x, }
i i !

Xy —min{x, }

max{x; } —min{x, }
i i !

1

max{x,} —x;

max{x, } — min{x, }
i i

ml_in {x, 1 —x;

max{x, } — min{x, }
i i

max{x; } —min{x, }
i i

dla

dla

dla

dla

dla

dla
dla

dla

N
dla  x; <xg;

_ N
dla x; =x;;

N
dla  x; >x;;

N3
x,.j <x0j

N3 N;
Xo; le.j <X,

N.
Xo

3

i

N2
<Xy < xoj?

N3
X, > X,

(7

@®)

)
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la) zmienna typu S, 1b) zmienna typu S,
14 14
O
0 "
Xmin on Xmax
B F——————=
0 -1 —
Xmin Xmax
1c) zmienna typu D, 1d) zmienna typu D,
11 11
U E— ~.
D,
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Xmin Xmax
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Rysunki la-g. Unitaryzacja z wykorzystaniem wzoréow Strahl, Walesiaka (1997)

Zrodto: opracowanie wiasne.
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Rysunki la — 1g przedstawiajg przebieg unitaryzacji przy wykorzystaniu wzoréw
3 — 9. Wzory proponowane przez Strahl i Walesiaka dla zmiennych typu S; i D; nie
budzg zastrzezen. Przeksztaltcenie jest ciagle. Odcinek [Xyin, Xmax] W Sposob liniowy
zamieniany jest na odcinek [0, 1]. W przypadku zmiennych typu S, i D,, przy progu
veta pojawia si¢ nieciggto$¢. Przekroczenie progu powoduje skokowe obnizenie war-
tosci zmiennej normalizowanej o 1. Wynika to bezposrednio ze wzordéw, gdyz:

X, —max{x, X, —min{x,
7 i { U} _ g i { ’J} _ 1 , (10)
max{x, } —min{x,} max{x;}—min{x,}
min{x, } — x, max{x, } — x,
i y q _ i y 2 1’ (11)

mlax{x!./} - ml_in{x!.,} mlax{xy.} - miin{x,,j}

S. .
Xo; = ml_ln{xl.j}

Punkt As, na rysunku 1b osigga warto$¢ a Bg, wynosi

max{x;} — min{xlj} ’
i i

S. .
Xo; — ml_ln{xl.j}

- —1. Z kolei na rysunku 1d punkt A, osiagga wartosé
max{x, } —min{x, } 2

min{x, } — x.* min{x, } —x,
i 7 v i Yoy, Najprawdopodobniej intencja

a =
max{x; } —min{x;} ’ Dx max{x;, } —min{x, }
1 1 1 - 1 -

Strahl i Walesiaka bylo swego rodzaju ,,ukaranie” zmiennej po przekroczeniu progu
veta. W tym miejscu rodza si¢ jednak watpliwosci co do:

a) wielkosci kary — dlaczego odejmowana jest stata o wartosci 1?

b) przebiegu zmiennej znormalizowanej po przekroczeniu progu veta.

W procedurze zaproponowanej przez Strahl i Walesiaka dla zmiennych typu S,
i D, przekroczenie progu veta o dowolnie matg warto§¢ karane jest zmniejszeniem
wartosci zmiennej znormalizowanej o jeden. Jezeli przyjac, ze przekroczenie progu
veta jest dyskwalifikujace — tak nalezy interpretowac odjecie statej — to jaki sens ma
jeszcze dodatkowe réznicowanie wartosci zdyskwalifikowanej zmiennej? Réznicowa-
nie warto$ci wynika z liniowej zaleznosci miedzy zmiennymi przed i po unitaryzacji

. S. S.

w przedziatach [¥min-%*) —w przypadku S, — oraz (x¢°>Xmax] — w przypadku D,. Czy
wykres zmiennej znormalizowanej po przekroczeniu progu veta nie powinien by¢
ptaski?
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Wzory dla nominant budzg jeszcze wigcej watpliwosci. W przypadku zmien-

N,
X} — nilax{x[/}

nej typu N; warto$§¢ punktu AN1 (patrz rys. le) wynosi

Ny

max{x, } —min{x, } ’
. i i
mim{xi/.} =X,

Ny= . Odchylenie od warto$ci nominalnej jest wiec ,.karane”
| .
max{x, } —min{x, }
i i

w tym przypadku o wigcej niz 1, dodatkowo w rézny sposdb w zaleznosSci od tego
czy warto$¢ zmiennej jest wigksza, czy mniejsza od warto$ci nominalne;.

Podobnie rzecz wyglada w przypadku zmiennych typu N,. Warto§¢ punktu 4 N,

1
xévl? — max{xi/.} m_in{xgj} - x(])\;'zz :
i i . Ponownie

(patrz rys. 1f) wynosi - , a = _
max{x, } —min{x,} M max{x; } —min{x, }

odchylenie od przedzialu nominalnego ,karane” jest o wiecej niz 1 i ponownie
w rozny sposdb w zaleznosci od tego, z ktorej strony nastepuje wyjscie poza przedziat
nominalny.

W przypadku zmiennych typu N3 (nominant z okreslonym przedzialem dopusz-
czalnym ograniczonym progami veta) — patrz rys. 1g — pojawiajg si¢ az trzy punkty
nieciggtosci: dla wartosci nominalnej i obu progow veta. W otoczeniu wartosci nomi-
nalnej x,° pojawia si¢ skok w wartoéci zmiennej normalizowanej, dla ktorego autor
nie widzi uzasadnienia. Co prawda warto$¢ zmiennej przed normalizacjg nie jest na
optymalnym poziomie, ale jednak w przedziale dopuszczalnym. Zmiany wartosci
zmiennej znormalizowanej powinny by¢ ciggle. Do tego ,.kara” nakladana na zmienng
znormalizowang zalezy tu od tego czy rdznica wartosci zmiennej przed normalizacjg
od warto$ci nominalne;j jest:

a) dodatnia — wowczas wielkos¢ skoku w punkcie nieciagtosci (wielkos¢ ,kary”)

xé\? _m.in{xij} . . .. . .
I nastepnie zmiany sg liniowe az do osig-

B

wynosi 1—4, = :
Y max{x; } —min{x, }

.. N3
gnigcia progu veta X,; ,

N
ml_ax{xl.j} —X,;

b) ujemna — w takim przypadku ,kara” wynosi 1-B, = 0

max{x, } —min{x, } ’
i i
. .. . N}
czym zmiany s3 liniowe az do progu veta x;; .

Po przekroczeniu progu veta, zmienna znormalizowana jest dodatkowo skokowo
zmniejszana o jeden, po czym — przy coraz wigkszym oddalaniu si¢ od progéw veta
— przebieg wykresu ponownie jest liniowy.
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W dalszej czg$ci przedstawione zostang nowe propozycje unitaryzacji zmiennych

w referencyjnym systemie granicznym, pozbawione niedogodno$ci zawartych we
wzorach Strahl i Walesiaka.

3. CHARAKTERYSTYKA PROGOW VETA

Aby dokona¢ modyfikacji wzorow dla unitaryzacji w referencyjnym systemie

granicznym, kluczowa kwestia jest wyjasnienie, czym jest prog veta. Zdaniem autora
mozna rozroézni¢ nastepujace warianty progoéw veta:

1.

Przekroczenie progu veta oznacza, ze obiekt nie spetnia minimalnych wymagan.

W tej sytuacji zmiennej syntetycznej — bedacej wypadkowa zmiennych znorma-

lizowanych — nalezy przypisa¢ minimalng warto$¢ (np. 0) bez wzgledu na to,

jakie warto$ci maja inne zmienne opisujgce obiekt. Na przyktad: uczen otrzymuje
ocene niedostateczng z jednego przedmiotu i musi powtarzac caty rok, potencjalny
kredytobiorca spoznia si¢ ze sptata dtugu okreslonej wielkosci (zostat wpisany
do rejestru dluznikéw), co powoduje dyskwalifikacje jego wniosku kredytowego.

Inne przyktady to np. dostawy towardéw szybko psujacych si¢. Jezeli po 3 dniach

100% towaru ulega zepsuciu, to potencjalny dostawca powinien zosta¢ zdyskwa-

lifikowany, jezeli nie jest w stanie zagwarantowa¢ szybszego terminu dostawy.

Podobnie rzecz si¢ ma, gdy dostarczymy dokumenty na przetarg po terminie.

Zmienne, dla ktérych wystepuja progi veta w wariancie pierwszym, moga byc¢

przydatne do wstepnej filtracji i odrzucenia zbyt stabych obiektow bez koniecz-

no$ci normalizowania pozostatych zmiennych opisujacych obiekt.

Przekroczenie progu veta nie pocigga dodatkowych konsekwencji. Tu mozna

rozwazy¢ jeszcze dwie sytuacje:

a) przekroczenie progu veta nie przynosi dodatkowych korzysci — na przyktad
oceniajac przydatnos¢ poszczegdlnych marek samochodéw mozna ustali¢ prog
veta dla predkosci maksymalnej pojazdu. To czy auto jest w stanie rozwingé
predkos¢ maksymalng 160 czy 250 km/h nie ma znaczenia, jezeli uzytkow-
nik nie zamierza przekracza¢ 140km/h (prog veta). Podobne wlasciwosci ma
wspotczynnik biezacej ptynnosci finansowej. Wiekszo$¢ finansistow zgadza
si¢, ze powinien on przekracza¢ wartos¢ 1,2 (zobacz np. Sierpinska, Jachna,
2004). Mozna przyjac, ze, gdy wskaznik biezacej ptynnosci finansowej jest
wyzszy niz ta (lub inna wyznaczajaca prog veta) wartos$¢, nie ma to juz zna-
czenia — biezgca plynno$¢ nie jest zagrozona. W opisywanej sytuacji prze-
kroczenie progu veta oznacza wkroczenie w obszar optymalnych wartos$ci.
Mozna wige stwierdzi¢, ze taki prog veta okresla nominant¢ z jednostronnie
otwartym przedziatem nominalnym.

b) Przekroczenie progu veta nie powoduje dodatkowych strat. W takiej sytuacji
prog veta wyznacza warto$¢ maksymalnej straty — zmiennej znormalizowanej
nalezy przypisa¢ mozliwie najnizszg warto$¢ (np. 0). Przekroczenie progu
veta nie oznacza jednak catkowitej dyskwalifikacji obiektu. Przyktadem
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3.

moze by¢ np. ocena miejsca wypoczynku letniego. Niech wsréd zmiennych
wpltywajacych na wybdr miejsca wypoczynku bedzie temperatura wody
w morzu (jeziorze, rzece), a prog veta wynosi 20°C. Temperatura akwenu
ponizej progu veta oznacza, ze nie poptywamy. Nie oznacza to jednak, ze
taka lokalizacja musi zosta¢ definitywnie wykluczona ze zbioru potencjalnych
miejsc wypoczynku. Jedynie w wymiarze okreslajacym mozliwosci ptywania
zostanie jej przyznana minimalna wartos$c¢.
Przekroczenie progu veta oznacza znaczne pogorszenie atrakcyjnosci obiektu. Na
przyktad: dla osoby od$niezajacej chodnik grubo$é pokrywy $nieznej jest desty-
mulanta. Przyjmijmy, ze do grubosci pokrywy $nieznej wynoszacej 10 cm problem
uprzatania $niegu jest wprost proporcjonalny do jej grubosci, a po przekroczeniu
tej warto$ci — ze wzgledu np. na zbijanie si¢ $niegu — zalezno$¢ jest funkcja
kwadratowa. Podobnie ma si¢ sprawa z budowg wysoko$ciowcow. Budynki do
3-picter jest stosunkowo tatwo postawic¢. Wyzszy budynek trzeba np. wyposazy¢
w winde. Im jest on wyzszy tym wind powinno by¢ wigcej i ich predkos¢ jazdy
powinna by¢ szybsza. Nalezy tez wykorzysta¢ inne technologie budowy np. ze
wzgledu na cigzar budowli a czasami nawet aerodynamike. Tego typu progi veta
okreslajg rowniez nominantg z zalecanym przedzialem wartosci. W zalecanym
przedziale przeksztatcenie unitaryzacyjne jest funkcja stata z warto$ciag rowna
jeden. Wyjscie poza zalecany przedzial — przekroczenie progu veta — oznacza
pogorszenie atrakcyjnosci obiektu. Funkcja stata zmienia si¢ w np. funkcje liniowa
rosnacg lub malejacg — w zaleznos$ci od tego, ktory prog (dolny czy goérny) zostat
przekroczony.
Opisane powyzej warianty progow veta dla poszczegdlnych zmiennych moga

wystapi¢ samodzielnie lub tgcznie. Mozliwo$é ta w kombinacji z trzema dostepnymi
typami zmiennych (stymulanta, destymulanta, nominata), powoduje, ze kazda sytuacja
wymaga odrebnego opisu za pomocg osobnych wzordéw. Autor postuluje, aby w kaz-

dej
1.
2.
3.

z3

sytuacji spetnione byty nastepujace warunki:

Ciaglos¢ przeksztalcenia unitaryzacyjnego.

Przeksztalcenie przedzialu [Xpin, Xmax] Na przedziat [0, 1].

Wartosciom najlepszym/optymalnym przypisuje si¢ wartos$¢ 1, a najgorszym war-
tos¢ 0.

Przyktad przeksztalcenia speiniajagcego powyzsze postulaty dla nominanty
wariantami progow veta przedstawia rys. 2.

Jak wida¢ na rys. 2, przeksztalcenia dla progu veta w wariancie 1. oraz 2. w wer-

sji b nie r6éznig si¢ od siebie dla pojedynczej zmiennej. Prog veta w wariancie 3.
wymaga okres§lenia warto$ci zmiennej znormalizowanej dla progu veta (punkt B)
oraz przebiegu funkcji normalizacyjnej po przekroczeniu progu veta. Z tego wzgledu
ponizej przedstawione zostang tylko wzory na unitaryzacj¢ zmiennych w przypadku
wystepowania progéw veta w wariancie 2.
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I I I I I I Al

Xmin XA XB Xc XD XE Xmax

Rysunek 2. Przyktadowe przeksztatcenie unitaryzacyjne nominanty z 3 wariantami progow veta

Legenda: x,,;, — warto$¢ minimalna zmiennej, X, — prog veta: wariant 1, xg — prog veta: wariant 3,
Xc — dolna warto$¢ zalecanego przedziatu wartoséci, xp — gorna warto$¢ zalecanego przedziatu
warto$ci, Xg — prog veta: wariant 2, X,,, — warto§¢ maksymalna zmiennej, B — warto§¢ zmiennej
znormalizowanej dla progu veta w wariancie 3.

Zrodto: opracowanie wiasne.

4. PROPOZYCJA UNITARYZACIJI W REFERENCYJINYM SYSTEMIE GRANICZNYM
Ze wzgledu na wystgpowanie roznic w ponizszej propozycji unitaryzacji w sto-
sunku do propozycji Strahl i Walesiaka wprowadzone zostaja nastepujace oznaczenia:

1. Stymulanty:

a) Sy — bez progu veta.

b) S, — z progiem veta w wariancie 2a xé‘; .
¢) Sy — z progiem veta w wariancie 2b xosj’ .

i 1 Sa Sp
d) S, — z progami veta w wariantach 2a — x5 oraz 2b —x;" .

2. Destymulanty:

a) Dy — bez progu veta.

b) D, — z progiem veta xé’; W wariancie 2a.
Dy

¢) Dy — z progiem veta x,? w wariancie 2b.

. . D, b
d) D,y — z progami veta w wariantach 2a — x,; oraz 2b —x, .

3. Nominanty:

a) Ny — z zalecanym przedzialem warto$ci ograniczonym warto$ciami x,7 ix,¢ przy

N N,
czym: X,/ <X,/ .
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W przypadku, gdy granice przedziatu sg réwne, mamy do czynienia z nominantg
o ustalonej warto$ci nominalne;.
b) Ny, — z zalecanym przedziatlem jak dla N oraz z progiem veta xON}” W wariancie

N, N
2b, przy czym X,;' <Xg; .

N[JZ

¢) Ny, — z zalecanym przedziatem jak dla N, oraz z progiem veta x,;” w wariancie

N, Ng
2b, przy czym x,;*>x,7 .

d) Nyi.p2 — z zalecanym przedzialem jak dla N, oraz z progami veta w wariantach 2b:

Npi Np
xoj <xoj .

Dla tak zdefiniowanych typow zmiennych proponuje si¢ nastgpujace przeksztatcenia

unitaryzacyjne:
I Stymulanty
1] c SO
x; —min{x, }
Gy =——— (12)
ml_ax{x[j} —ml_ln{xij}
2.j €S,
x, —min{x, }
y ; g S
———— dla x, <x;°
z; = x(f; —n1i1n{xv.} Y . (13)
1 dla x, 2 x(f;'.
3] € S;,
0 dla x; < x[fj
Sy
= x,-- — X, 14
% L2 — dla x;2x,° (14
max{x; } — Xy’
4_] S Sa,b
0 dla x, < xgj
Sy
Xy = Xo; S, S,
z; = s]is], dla xl.je[xoj,xoj], (15)
Xoj = Xo;

Sq
1 dla X, > Xy
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II. Destymulanty

1] S DO
mlax{xij}—xij
Z. = s
i .
ml_ax{xl.j} - mim{x,.j}
2.je D,
D,
1 dla x; <x);
_ ) max{x,}—x,
zZ; = : { 4/} ij D, »
~ —— dla x; > x;¢
mlax{xl.j} — X/
3] (S Db
xDr—x
o _x,
% v dla x <xD’.7
_J b, . ij 0j
Zj =Y %o; _ml.m{xi/'}
0 dla  x; Zx(?/’f
4] S Da,b
Dll
1 dla X, <Xy
X0 —x
_ ) KXo Ty [ D, Db]
z; =15, o, la x; el
Xoj = Xo;
D,
0 dla X, > X!
III. Nominanty
1] (S No
x,; —min{x, } N
——— dla X, <Xy
Np . ij 0j
Xo; —rnl_ln{xl.j}
_ Np NG]
z; = 1 dla x, e[xol. 2 Xo /s
max{x; } —x; N
—————— dla X; > X0
G :
m?x{x,.j} — X,

(16)

a7

(18)

(19)

(20)
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2] S Nbl
Nb]
0 dla x; < X
X _xévm
i o) Ny N,))
o dla xije(xoj 7y
z, =4 Y 21)
. = N, N,
ij D G |°
1 dla xije[xoj,xoj]
max{x,} —x; .
dla X. > X0
{ } Ng ij 0j
max{x,} — x,;
3] (S Nb2
x,; —min{x, } N
—— dla X, < XxpP
x,? —min{x, } v
0 P
1 dla x, e [xNP fo?]
z; = N i 0j 2705 1, (22)
X, 2 =X
0j ij ( Ng sz)
N, v dla  x; elx)7,x,;
Xoj - T,
NG
0 dla X, > Xg;
4.j € No1wo
Nhl
X.. — X,
i oy ( Nyt N,,)
T— dla x,; €)X
Xy} = X,
Np NG]
. - 1 dla RS [xoj oy (23)
U/ Nya ?
Xoj” Xy dl ( Ng sz)
R a x; €\, %)
Xo)? = X,
Nhl N})Z
0 dla  x, <x))' v x; >x

Dysponujac znormalizowanymi warto$ciami zmiennych diagnostycznych, mozna
wyznaczy¢ warto§¢ zmiennej syntetyczne;j:

w2y (24)

J

~
N

gdzie: s; — warto$¢ zmiennej syntetycznej i-tego obiektu, w; — waga j-tej zmiennej
diagnostyczne;j.
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3a) zmienna typu S,

1

3b) zmienna typu S,

1

3c) zmienna typu S,

1

3d) zmienna typu S, ,

1

3e) zmienna typu D,

1

S,
Xmin X 0d Xmax

sb
Xmin X0 X max

3f) zmienna typu D,
1

0 T f S |Sa T 0 t ' 0 T IDa 1

Xmin X0 Xo" Xma X min X max Xmin Xo X max
3g) zmienna typu Dy, 3h) zmienna typu D, 3i) zmienna typu Ny
1 1 1
0 t y——t o T 0—

D, D, D, ) Np  Ng

X min X0 X max X min X0d XO X max X min X0 XO X max
3j) zmienna typu Ny, 3k) zmienna typu Ny, 31) zmienna typu Ny
1 A
0- ' '

N N, <Ng Nur :
bl D G D bZ D (_u bZ
XminXo " X0 2 Xg x Xmin X0 XO X0 2 X XminXg "' X "X ¢ X 2 Xy,

Rysunki 3a-1. Unitaryzacja z wykorzystaniem wzoréow 12 — 23

Wykorzystanie wag przy konstrukcji zmiennej syntetycznej pozwala na uwzglednie-
nie preferencji w stosunku do zmiennych diagnostycznych. Wigksza waga oznacza
wiekszy transfer informacji zawartej w zmiennej diagnostycznej postrzeganej jako
bardziej istotnej dla oceny zjawiska. Problem doboru wag w; wykracza poza zakres
artykutu i nie bedzie tu szerzej omawiany. Najczesciej stosowany jest system wag
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jednakowych, rownych 1/m. Moga tez by¢ ustalane na podstawie opinii ekspertow,
lub metod statystycznych (zobacz np. Borys, 1984; Abrahamowicz, Zajac, 1986;
Milligan, 1989).

5. PRZYKELAD EMPIRYCZNY

W celu zilustrowania praktycznego zastosowania proponowanych przeksztatcen
i porownania wynikow z wczesniejszymi propozycjami, wykorzystany zostanie przy-
ktad uzyty w pracy Strahl i Walesiaka. Na podstawie 7 zmiennych diagnostycznych
dla 14 bankéw w Polsce wyznaczone zostang warto$ci zmiennych syntetycznych.
Wartosci te postuza konstrukcji rankingu bankow. Zestawienie danych prezentuje
tabela 1. W badaniu uwzglednione zostaly nastepujace zmienne:
X, — udzial naleznosci nieregularnych w kredytach (destymulanta D),
X, — rentowno$¢ netto (S, prog veta: xy, = 0),
X3 — stopa zwrotu z kapitatu (S, prog veta: x,3 = 10),
X4 — zwrot na aktywach (S, prog veta: xo3= 1),
X5 — wspotczynnik wyplacalnosci (Sp, prog veta: xg 5= 8),
X6 — plynnos¢ banku (S,, prog veta: x, 6= 90),
X5 — fundusze podstawowe banku (S, prog veta: x, = 0).

Tabela 1.
Warto$ci zmiennych charakteryzujace wybrane banki
Lp. Nazwa banku Zmienna
X4 X, X3 X4 X5 X6 X5

1 | Bank Przemystowo Handlowy SA 242 27,9 72,8 5,4 15,1 89,0 | 291,7
2 | Bank Slaski SA 473 | 20,2 | 97,2 4,6 14,8 | 69,0 | 295,7
3 | Bank Zachodni SA 33,3 | 24,1 55,5 4,6 19,1 90,0 | 207,1
4 | Powszechny Bank Kredytowy SA 29,4 16,7 | 75,6 3,2 20,6 | 70,0 | 195,6
5 | Powszechny Bank Gospodarczy SA | 6,8 16,5 73,2 1,8 18,0 70,0 | 121,1
6 | Wielkopolski Bank Kredytowy SA 25,1 11,5 | 77,0 2,5 10,6 | 102,0 | 824
7 | Pomorski Bank Kredytowy SA 352 12,8 41,9 2,8 15,5 64,7 | 156,0
8 | Bank Depozytowo-Kredytowy SA 30,4 18,3 443 3,8 23,7 73,4 | 1589
9 | Bank Gdanski SA 27,9 16,1 48,9 4,1 34,1 68,3 | 228,8
10 | Polski Bank Inwestycyjny SA 0,4 2,0 13,3 0,4 13,6 | 73,0 | 105,9
11 | PKO BP 15,9 2,8 19,2 0,7 9,5 66,3 | 668,6
12 | PEKAO SA 68,6 2,0 6,7 0,2 142 | 64,0 | 6174
13 | BISE SA 24,5 3,1 2,1 0,6 85,1 | 171,0 | 21,9
14 | Invest Bank SA 4.4 1,9 10,2 0,7 8,6 126,0 | 21,5

7Zrédto: Gazeta Bankowa nr 26 z dnia 25.06.1995 1. cyt. za: Strahl, Walesiak 1997.
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Zmiennej X; mozna by takze nada¢ prog veta w wariancie 1. Zrezygnowano jed-
nak z tego ze wzgledu na trudno$¢ w ustaleniu wartosci takiego progu veta. Zmienna
X czesto traktowana jest jak nominanta (poréwnaj np. Sierpinska, Jachna, 2004)
— tak bylo u Strahl i Walesiaka. Autor jest jednak zdania, ze nadmierna ptynnos¢ nie
jest czynnikiem zagrazajagcym dzialalno$ci banku i dlatego zmienna ta potraktowana
zostanie jako stymulanta z progiem veta w wariancie 2a.

Tabela 2 zawiera znormalizowane wartosci poszczegolnych zmiennych oraz ran-
king bankéw uzyskany przez Strahl i Walesiaka oraz dla proponowanego tu sposobu
unitaryzacji. Wynika z niej, ze poszczegdlne metody daty nieco odmienne rezultaty
uporzadkowania bankéw (kolumny R; i R,), cho¢ réznica w uzyskanych rangach dla

Tabela 2.
Wartosci znormalizowane oraz ranking bankéw
Zmienna po unitaryzacji Miara
Lp. Nazwa banku synte- R | R,
| | Bank Przemystowo 16 65 | 1 00 | 0,72 | 1,00 | 0,09 | 096 | 0.44 | 0,69 13

Handlowy SA
2 | Bank Slgski SA 0,31 | 0,72 | 1,00 | 0,82 | 0,09 | 0,19 | 0,44 0,51 314
3 | Bank Zachodni SA | 0,52 | 0,86 | 0,52 | 0,82 | 0,14 | 1,00 | 0,31 0,60 2|1

Powszechny Bank

4 | Kredytowy SA 0,57 | 0,60 | 0,75 | 0,50 | 0,16 | 0,23 | 0,29 0,44 6|6

5 | Powszechny Bank ) o, 1 59 1 072 | 018 | 013 | 023 | 0.18 0,42 8 | 7
Gospodarczy SA

6 | Wielkopolski Bank ) /1 41 | 077 | 034 | 0.03 | 1.00 | 0.12 0,47 4|2

Kredytowy SA

Pomorski Bank
7 Kredytowy SA 0,49 | 0,46 | 0,37 | 0,41 | 0,10 | 0,03 | 0,23 0,30 11|19

Bank Depozytowo-

8 | Kredytony SA 0,56 | 0,66 | 0,39 | 0,64 | 020 | 036 | 024 | 0,44 718

9 | Bank Gdanski SA | 0,60 | 0,58 | 0,45 | 0,70 | 034 | 0,17 | 034 | 045 505
10 Efvlvsekslt;i‘;ﬁy SA 1,00 | 0,07 | 0,04 | 0,00 | 0,07 | 035 | 0,16 | 024 |13 ] 11
11 | PKO BP 0,77 | 0,10 | 0,11 | 0,00 | 0,02 | 0,09 | 1,00 | 030 |10]12
12 | PEKAO SA 0,00 | 0,07 | 0,00 | 0,00 | 0,08 | 0,00]092]| 015 |14]14
13 | BISE SA 0,65 | 0,11 | 0,00 | 0,00 | 1,00 | 1,00 | 0,03 | 0,40 9 13
14 | Invest Bank SA 0,94 | 0,07 | 0,00 | 0,00 | 0,01 | 1,00 | 0,03 | 029 |12]10

R, — ranking bankéw wedtug proponowanej metody, R, — ranking bankéw uzyskany przez Strahl i Wale-
siaka (1997).

Zrodto: opracowanie wiasne.
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Tabela 2.
obu propozycji na ogot nie przekracza 2. Wyjatkiem jest BISE SA, ktory zajat 9-te
miejsce wedlug nowej propozycji, a 13 w badaniu Strahl i Walesiaka. Roznica ta
wynika gtownie z odmiennego potraktowania zmiennej Xq w obu badaniach i przy-
pisaniu zmiennej znormalizowanej Z warto$ci maksymalnej w tym badaniu oraz
warto$ci minimalnej w pracy Strahl i Walesiaka.

Zamieszczony przyklad ma jedynie charakter ilustratywny. Same roznice
w porzadkowaniu obiektow wedtug poszczeg6lnych metod nie pozwalaja na stwier-
dzenie, ktora z nich jest lepsza. Takie rozstrzygnigcie byloby mozliwe w przypadku
istnienia jakiego$§ uporzadkowania wzorcowego, do ktéorego mozna by odnie$¢ uzy-
skane wyniki. W tym przypadku istotniejsze jest wczesniejsze zaakceptowanie wia-
sno$ci metod. Zgloszone wczesniej niedogodnosci metody Strahl i Walesiaka — m.in.
brak cigglosci przeksztatcenia unitaryzacyjnego — sktaniaja autora do preferowania
uporzadkowania bankow uzyskanego wedtug wlasnej propozycji.

6. PODSUMOWANIE

Budowa zmiennej syntetycznej wymaga przeprowadzenia normalizacji zmiennych.
W przypadku wystepowania progéw veta uzasadniong procedura normalizacyjng jest
unitaryzacja. Kluczowg kwestia wymagajaca okreslenia jest ocena wplywu przekro-
czenia progu veta przez zmienng diagnostyczng na zjawisko ztozone. Wyr6zni¢ mozna
nastgpujace warianty progéw veta:
1. Przekroczenie progu veta oznacza, ze obiekt nie spetlnia minimalnych wymagan.
2. Przekroczenie progu veta nie pociaga dodatkowych konsekwencji.
3. Przekroczenie progu veta oznacza znaczne pogorszenie atrakcyjnosci obiektu.
Sposob unitaryzacji musi uwzgledniaé typ progu veta oraz rodzaj zmiennej
(stymulanta, destymulanta, nominata), z ktéorymi badacz ma do czynienia. Ponadto
poszczegdlne progi veta moga pojawic si¢ pojedynczo lub w kombinacji. Zapropono-
wane powyzej wzory na unitaryzacj¢ zmiennych w przypadku wystepowania progow
veta w wariancie 2, w przeciwienstwie do przedstawionych przez Strahl i Walesiaka
(1997), spetiaja postulaty:
a) ciaglosci przeksztalcenia,
b) przeksztatcenia przedzialu [xmin, xmax] na przedziat [0, 1],
c) przypisania warto$ciom optymalnym liczby 1, a warto$ciom ocenianym najgo-
rzej — 0.
Dzicki temu unika si¢ gwaltownych skokéw w warto$ci zmiennej diagnostycznej
po unitarazycji w otoczeniu progu veta. Co za tym idzie, ewentualne mate rdznice
w warto$ciach przed normalizacjg nie sg przektadane na duze roznice po jej przepro-
wadzeniu — roznice te nie sg znieksztatcane.

Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu
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UWAGI DO UNITARYZACJI ZMIENNYCH W REFERENCYJNYM SYSTEMIE
GRANICZNYM

Streszczenie

Artykut stanowi polemike z propozycja Strahl i Walesiaka (1997) dotyczaca unitaryzacji zmiennych
w referencyjnym systemie granicznym. Wykazane zostaty niekorzystne implikacje stosowania wzoréw na
unitaryzacj¢ proponowanych przez Strahl i Walesiaka. Aby dokona¢ modyfikacji wzoréw dla unitaryzacji
w referencyjnym systemie granicznym, kluczowa kwestig jest wyjasnienie, czym jest prog veta. Zdaniem
autora mozna rozrozni¢ nastgpujace warianty progéw veta:
1. Przekroczenie progu veta oznacza, ze obiekt nie spetnia minimalnych wymagan.
2. Przekroczenie progu veta nie pocigga dodatkowych konsekwencji. Tu mozna rozwazy¢ jeszcze dwie
sytuacje:
a) przekroczenie progu veta nie przynosi dodatkowych korzysci,
b) przekroczenie progu veta nie powoduje dodatkowych strat.
3. Przekroczenie progu veta oznacza znaczne pogorszenie atrakcyjnosci obiektu.
Wskazane wyzej warianty progéw veta moga wystapi¢ samodzielnie lub tacznie. Mozliwos¢ ta
w kombinacji z trzema dostgpnymi typami zmiennych (stymulanta, destymulanta, nominata), powoduje,
ze kazda sytuacja wymaga odrgbnego opisu za pomoca osobnych wzordw. Autor postuluje, aby w kazdej
sytuacji spetnione byly nast¢pujace warunki:
1. Ciaglos¢ przeksztalcenia unitaryzacyjnego.
2. Przeksztalcenie przedziatu [xmin, xmax] na przedziat [0, 1].
3. Warto$ciom najlepszym/optymalnym przypisuje si¢ warto$¢ 1, a najgorszym wartos¢ 0.
Dla wymienionych wyzej warunkow autor proponuje nowe wzory w sytuacji wystepowania progow
veta. Propozycja jest zilustrowana przyktadem empirycznym.

Slowa kluczowe: wielowymiarowa analiza pordwnawcza, normalizacja, unitaryzacja, prog veta

NOTES TO UNITARISATION VARIABLES IN THE BORDER REFERENCE SYSTEM

Abstract

The article is a polemic with the proposal of Strahl and Walesiak (1997) concerning unitarisation
variables in the border reference system. Shown are adverse implications of the unitarisation model
proposed by Strahl and Walesiak. To be able to modify formulas for unitarisation in the border reference
system, the key issue is to clarify what is the veto threshold. According to the author, one can distinguish
the following variants of the veto thresholds:

1. The veto threshold means that the object does not meet the minimum requirements.

2. The veto threshold does not implicate additional consequences. Here you can consider two situa-
tions:

a) transgression of the veto threshold does not bring additional benefits,

b) transgression of the veto threshold does not cause additional losses.

3. Transgression of the veto threshold means a significant deterioration in the attractiveness of the
object.

The above variants of veto thresholds may occur alone or together. This possibility, in combination
with the three possible types of variables (a stimulant, destimulant, nominant) causes that each situation
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requires a separate description with the use particular formulas. The author postulates that in each situ-
ation following conditions should be met:
1. Continuity of unitarisation transformation.
2. Transformation of the interval [xmin, xmax] to the interval [0, 1].
3. Best/ optimal values are assigned a value of 1, and the worst values of 0.

For the above terms the author proposes new models in the case of presence of veto thresholds. The
proposal is illustrated by an empirical example.

Keywords: multidimensional comparative analysis, normalization, veto threshold
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INDEKS WYBORU LICZBY SKUPIEN W ZBIORZE DANYCH

1. WSTEP

Wyznaczenie liczby skupien (klas), na ktore nalezy podzieli¢ zbior obiektow jest
jednym z etapoéw analizy skupien warunkujacym jakos¢ podzialu. Wigkszo$¢ indek-
sow wyznaczajacych liczbe skupien ma charakter optymalizacyjny, tj. dla ustalonej
metody grupowania obiektow zbioru wyznaczana jest najlepsza (sposrod liczb od 1
do np. 15) liczba skupien. Wsrdd najczesciej stosowanych wymieni¢ nalezy indeksy:
Bakera-Huberta, Calinskiego—Harabasza, Dunna, Daviesa-Bouldina, Hartigana,
Huberta-Levine’a, Krzanowskiego-Lai, indeks sylwetkowy, indeks Gap. Odrgbng
grupe tworza indeksy opracowane tylko pod katem metod aglomeracyjnych np.
Mojeny (1977). Dla metod aglomeracyjnych, Sokotowski (1992) wyroznia az pie¢
réznych grup indeksow liczby skupien. Efektywno$¢ wymienionych i innych indek-
s6w badana byta przez wielu autoréw m.in. Milligan, Cooper (1985), Migdal-Najman,
Najman (2005, 2006), Korzeniewski (2005). Wybor wlasciwych indeksow stuzacych
do oceny liczby skupien oraz samej liczby skupien nie jest tatwy. W badaniu Milli-
gana, Cooper (1985) najlepszym indeksem okazata si¢ miara Calinskiego-Harabasza
(1974). Badanie Milligana miato jednak miejsce prawie 30 lat temu. Od tego czasu
zaproponowano kilka nowych miar, ktore, zdaniem ich tworcow, nie ustgpuja temu
indeksowi. Przyktadem pozniej skonstruowanego indeksu, ktéry w badaniu autorow
okazat si¢ lepszym od m.in. indeksu Calinskiego-Harabasza i Krzanowskiego-Lai,
moze by¢ indeks Gap (Tibshirani i inni, 2001). Te dwa indeksy tj. Gap oraz Calin-
ski-Harabasz, beda punktem odniesienia, z ktérym zostanie porownana efektywnos¢
nowego indeksu zaproponowanego w dalszej czgéci artykutu. Wartos¢ indeksu Calin-
skiego-Harabasza dla liczby skupien réwnej £ dana jest wzorem:

)

B
CH (k)= Wm :

tr

(M

gdzie B, — macierz kowariancji mig¢dzygrupowych, W, — macierz kowariancji
wewnatrzgrupowych, n — liczba obiektow w zbiorze. Za wybrang liczbe skupien
nalezy uznac¢ liczbg k, ktora daje maksymalng warto§¢ wyrazenia (1). Jak wida¢ ze
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wzoru (1), nie mozna przy pomocy tego indeksu rozstrzygnaé¢ czy zbidr danych nalezy
w ogole dzieli¢ na jakies skupienia, gdyz k£ musi by¢ wigksze od 1.

Wartos¢ indeksu Gap dla liczby skupien rownej k jest wyznaczana przy pomocy
wyrazenia:

Gap(k) = %} Zb: log(tr(ka )) —log(zr(W, )), (2)

gdzie Wy, macierz kowariancji wewnatrzgrupowych wtedy, gdy kazda zmienna
oryginalna zastgpiona zostata zmienng wygenerowang (w b-tym powtorzeniu) z roz-
ktadu jednostajnego nad odcinkiem, ktdry jest rozstgpem préby zmiennej oryginalne;j;
B — liczba powtorzen generowania zmiennych jednostajnych. Za wybrang liczbe sku-
pien nalezy uzna¢ najmniejszg liczbe k ktora spelnia warunek:

Gap(k)> Gap(k +1)=s,.,, 3)

gdzie s; =sd\1+1/B | gdzie sd; oznacza odchylenie standardowe B warto$ci

log(tr(ka )) Zamiast rozktadu jednostajnego mozna zastosowac¢ inng technike sza-
cowania zlogarytmowanego $ladu macierzy kowariancji zmiennych nietworzacych
struktury skupien wykorzystujacg ksztalt rozkladu brzegowego poszczegdlnych
zmiennych oryginalnych. Jak wida¢ z konstrukcji indeksu moze on by¢ uzywany
réwniez do zbadania czy zbior danych nalezy dzieli¢ na jakiekolwiek skupienia, gdyz
k moze by¢ réwne 1. W eksperymencie symulacyjnym przyjeto B = 100 powtorzen.

2. FORMULA NOWEGO INDEKSU

Nowy indeks oparty jest na wielostopniowym dzieleniu zbioru danych (badz czg-
$ci zbioru) na dwa skupienia i zachowywaniu tego podziatu, gdy jest on wystarczajaco
dobry tzn. oba skupienia sg wyraznie rozdzielone. Jako metoda podziatu na kazdym
etapie algorytmu stosowana bgdzie metoda k-§rednich (k=2 lub £=3), ze stukrotnym
losowym wyborem punktow startowych, ale mozliwe jest uzycie dowolnej innej
metody grupowania danych. Idea nowego indeksu jest prosta. Wyobrazmy sobie, ze
dzielimy zbioér danych na dwa skupienia, w nastgpnym kroku kazde z nich na dalsze
dwa itd. Postepujac w ten sposdb powinni§my otrzymac poprawna liczbe skupien
wyraznie separowanych miedzy sobg jesli tylko bedziemy dysponowali dobra miarg
jakosci podzialu na dwa skupienia. Miara taka okresli kiedy proces podziatu bedzie
nalezato przerwac¢. Konieczne wydaje si¢ rOwniez przyjecie zatozenia o minimalnej
liczebnosci jednego skupienia.
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W celu rozstrzygnigcia czy dwa skupienia sg wystarczajaco dobrze separowane
zdefiniujmy nastepujaca miare jakosci podziatu. Zalézmy, ze ustalony podzbioér zbioru
danych podzielony zostal w podziale pierwotnym na dwa skupienia S; oraz S,. Rozwa-
zamy teraz nowy podzbidr sktadajacy sie z mniejszego liczebnosciowo z tych dwoch
skupien oraz z 1/3 wigkszego skupienia. Nowy podzbior dzielimy ponownie na dwa
skupienia i miarg jako$ci podziatu (pierwotnego) jest skorygowany indeks Randa (por.
np. Gatnar, Walesiak, 2004) zgodno$ci podziatu pierwotnego z podziatem ponownym.
Miarg t¢ oznaczymy symbolem R(S}, S,). Interpretacja graficzna przedstawiona jest na
rys. 1. Dla zbioru obiektéw po prawej stronie (dwa skupienia) warto$¢ miary powinna
by¢ wysoka (bliska 1), za$ dla zbioru niemajacego wyraznej struktury skupien warto$¢
miary powinna by¢ niska (bliska 0), jesli bowiem nie ma zadnej struktury skupien,
to nie ma powodu po temu by podzbidr zostal podzielony w ,,tym samym miejscu”.
Oczywiscie, indeks Randa ocenia zgodno$¢ podzialu pierwotnego z ponownym
tylko na podzbiorze sktadajacym si¢ z obiektow mniejszego skupienia i 1/3 wigk-
szego skupienia. Jezeli ustalonym podzbiorem, na ktorym dokonywano podziat pier-
wotny byl caly zbior obiektow, to warto$¢ R(S;, S,) jest ostateczng miarg jakosci
podziatu.

O O
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Rysunek 1. Ilustracja graficzna miary R(S), S)

Zrodlo: opracowanie wiasne.

Dla zbioru obiektow po prawej stronie zgodnos$¢ podziatu podzbioru ztozonego
z kotek i czarnych kwadratow z podziatem calego zbioru powinna by¢ wysoka.

Jezeli jednak oprocz skupien S; oraz S, byly jeszcze jakie§ inne skupienia
(podzbiory) catego zbioru danych, to warto$¢ R(S;, S,) nie moze by¢ miarg ostateczna,
bo moze zdarzy¢ sig¢, ze jedno ze skupien S; lub S, (lub oba) jest ,,blisko” pozostatej
czesci zbioru danych (lub ktoregos$ z pozostalych skupien). Liczbe R(S;, S,) mozna
przyjac¢ jako miare jakosci podziatu dopiero gdy przynajmniej jedno ze skupien S; lub
S, ma takg samg lub wyzsza miare¢ jakoSci podzialu na dwa skupienia ze wszystkimi
pozostatymi skupieniami. Wobec tego ostateczng miarg jakoSci podziatu ustalonego
podzbioru zbioru obiektéw na 2 skupienia, przy zatozeniu, ze oprdcz ustalonego
podzbioru istnieje jeszcze k-2 innych skupien (o numerach 3, 4, ..., k), niech bedzie
warto$¢:
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R(Sl,Sz,k):min{ R(Sl,Sz); max{ min R(SI,SJ.),
=12 | j=l..k J
Jj#l J#2

linkR(Sz,Sj)} } ()

m

.....

Przyktadowo, pierwsze minimum w wewng¢trznym nawiasie klamrowym ma
wyloni¢ najsilniejszy zwiazek skupienia S, z jakims$ sposrod skupien Sz S,...,S;. Ana-
logiczne jest znaczenie drugiego minimum w wewngetrznym nawiasie klamrowym. Po
wybraniu z tych dwoch wartosci miar zwigzkow z pozostatymi skupieniami wartosci
wigkszej (i co za tym idzie skupienia S lub S, ), porownujemy te warto$¢ z wartoscia
miary R(S], S,) wybierajac mniejsza z tych dwoch wartosci. W uzupetnieniu wzoru
(4) nalezy doda¢, ze jezeli k=2 czyli, gdy w pierwszym kroku dzielimy caly zbior
obiektow, to R(S}, S5,k) = R(S1, S,) .

Miare podobng do miary (4) zastosowano w pracy Korzeniewski (2012) do iden-
tyfikacji zmiennych tworzacych strukture skupien. Miara ta spisuje si¢ najstabiej gdy
w zbiorze danych istnieja tylko dwa skupienia. W takich przypadkach efektywnos¢
miary (4) nieco poprawia wielokrotne jej obliczenie dla zbioréw danych ,,podobnych”
do oryginalnego zbioru, na przyktad, zbiorow, ktére powstaja poprzez zastapienie
kazdego oryginalnego obiektu obiektem lezacym ,,blisko” oryginalnego. Takie zbiory
mozna generowac, na przyktad, wedlug wzoru:

x,=x, +0,2-7, (5)

gdzie v — numer zmiennej, x', — nowa warto$¢ (na zmiennej v) zastgpujaca oryginalng
wartos¢ x,, » — liczba wylosowana z odcinka [0;1] (niezaleznie dla kazdej zmiennej
v i kazdego obiektu). Po unitaryzacji zerowanej (por. opis eksperymentu) wszystkie
wartosci kazdej zmiennej v leza na odcinku [0;1] wigc formute (5) mozna uznaé
za generowanie losowe obserwacji lezacej ,,blisko” obserwacji oryginalnej. Z badan
symulacyjnych opisanych w pracy Korzeniewski (2012) wynika, ze wielokrotne
generowanie zbiorow podobnych do oryginalnego niekiedy poprawia efektywnosé
miary (4) dzigki temu, ze niweluje niekorzystny rozktad wartosci cech w obszarach
granicznych pomiedzy dwoma skupieniami. Dziatanie algorytmu nie bedzie silnie
uzaleznione od tego jak zmieni si¢ zbidér danych pod wptywem transformacji (5),
poniewaz transformacja ta zostanie powtoérzona wielokrotnie i z wielu powtdrzen
bedzie wybierany wynik dominujacy. Doktadniej rzecz ujmujac, algorytm zostanie
zastosowany do kazdego z 20 zbiorow danych po transformacji (5) i za ostateczng
liczbg skupien uznamy liczbg wystepujaca najczeéciej w ciggu otrzymanych 20 kan-
dydatek. Ten sposob postgpowania wprowadza pewna losowos¢ do algorytmu, ale
zauwazmy, ze losowos¢ istnieje w samej metodzie k-§rednich, gdy obiekty startowe
wybierane sg losowo.

W celu wykorzystania miary (4) do ustalania liczby skupien nalezy zapropono-
waé algorytm wielostopniowego dzielenia zbioru danych na dwa skupienia, gdyz
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kolejnos¢ dzielenia poszczegodlnych skupien na ewentualne dwa lub trzy mniejsze
(sposob przeszukiwania zbioru) ma znaczenie dla ostatecznego wyniku. Progiem dla
miary (4), od ktorego akceptujemy podziat jednego skupienia na dwa skupienia bedzie
warto$¢ 0,4. Ta liczba zostata ustalona metodg poszukiwan empirycznych w pracy
Korzeniewski (2012) w celu identyfikacji zmiennych tworzacych struktur¢ skupien.
Warto$¢ progowa 0,4 data dobre wyniki dla struktur skupien generowanych z miesza-
nin rozktadéw normalnych. Zaproponujmy nastepujacy algorytm wielostopniowego
dzielenia zbioru danych na dwa skupienia.

Krok 1. Potoz K=1 tj. caly zbior obiektow potraktuj jako jedno skupienie.

Krok 2. Kazde skupienie o numerze k, k=1,2,...,K podziel na dwa skupienia
1 oznacz symbolem m; warto§¢ miary (4) dla tego podziatu jezeli liczebnosci obu
mniejszych skupien sg rowne co najmniej 5% liczebnosci zbioru obiektow. Jezeli cho¢
jedno ze skupien ma mniejszg liczebnos¢, to przyjmij my = 0 .

Krok 3. Sposrod liczb my wybierz najwieksza odpowiadajaca skupieniu k i jesli
jest ona wigksza od 0,4 to zwigksz liczbe K skupien o 1 zastepujac skupienie k
dwoma mniejszymi, na ktore zostalo ono podzielone. IdZ do kroku 2. Jesli najwicksza
sposrod liczb my, jest mniejsza od 0,4 to idz do kroku 4.

Krok 4. Pojedynczo, dla kazdego ze skupien o numerze &, k=1,2,...,K przepro-
wadz nastepujacg procedure. Podziel skupienie na dwa skupienia A; oraz B; (podziat
wstepny, po ktorym bedzie K+1 skupien), a nastepnie, kazde z tych dwoch skupien na
kolejne dwa skupienia (podziat drugi, po ktorym bedzie K+3 skupien). Jezeli liczeb-
nos$ci obu skupief z podzialu drugiego sa rowne co najmniej 5% liczebnos$ci zbioru
obiektow, to znajdz wartos¢ miary (4) dla podziatow drugich obu skupien 4, oraz B;.
Jezeli liczebno$¢ chocéby jednego z dwoch skupien drugiego podziatu jest nizsza od
5% liczebnosci zbioru obiektow, to potdz warto$¢ miary (4) rowna 0.

Sposrod dwoch wartosci miary (4) (jednej dla skupienia 4, drugiej dla B,) wybierz
wiekszg wyodrebniajagca skupienie k (k) (z drugiego podziatu) i oznacz j3 symbolem
my. Sposrod liczb my, dla k=1,2,...,K, wybierz najwigksza odpowiadajaca skupieniu k.

Jesli warto$¢ ta jest Wlf;ksza od 0,4 to zmien podzial obu skupien Ay, oraz By
dzielac je na skupienie k' (k) oraz skupienie sktadajgce si¢ z drugiego skuplema
z podziatu pierwszego (tego sposrod A4, , By, ktére miato mniejszg wartos¢ miary (4))
i drugiego, réznego od k' (k), skupienia z podziatu drugiego odno$nego skupienia.
Pot6z K+2 jako liczbe skupien. Idz do kroku 2.

Jesli najwigksza sposrod liczb my, jest mniejsza od 0,4 to idz do kroku 5 zachowu-
jac taki podziat catego zbioru obiektoéw na K skupien jaki byt na poczatku kroku 4.

Krok 5. Pojedynczo, dla kazdego ze skupien o numerze &, k=1,2,...,K przepro-
wadz analogiczng procedure do tej z kroku 4 dzielac kazde skupienie w podziale
wstepnym na trzy skupienia. Jesli ktore$ z tych trzech skupien da si¢ podzieli¢ na
dwa skupienia spetniajac te same kryteria co w kroku 4, to idz do kroku 2. Jedli nie,
to idz do kroku 6 zachowujac taki podziat catego zbioru obicktow na K skupien jaki
byt na poczatku kroku 5.
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Krok 6. Aktualng biezaca liczbe K skupien uznaj za ostateczng. Wygeneruj nowy
zbidr danych zgodnie z formuta (5) i idz do kroku 1.

Krok 7. Powtorz 20 razy kroki 1-6. Sposrod 20 liczb kandydatek na liczbe skupien
wybierz liczbe dominujgca. Jesli nie ma liczby dominujace;j, to jeszcze raz wygeneruj
zbidr danych zgodnie z formuta (5), powtorz kroki 1-6 otrzymujac kandydatke numer
21 i wybierz t¢ sposrod kilku najczesciej powtarzajacych si¢ warto$ci w ciggu 20
liczb, ktora jest najblizsza kandydatce numer 21.

Nalezy zwr6ci¢ uwage na to, ze wystgpujace w kroku 4 i kroku 5 podzialty
pierwsze na dwa lub trzy skupienia sg podzialami tymczasowymi i nie oceniamy ich
przy pomocy miary (4). Natomiast kazde ze skupien powstatych w wyniku podziatu
tymczasowego probujemy dzieli¢ dalej na dwa skupienia i dopiero te podziaty sa
oceniane i z nich wybierany jest najlepszy. Podzialy tymczasowe sg z powrotem
scalane, za wyjatkiem skupienia k' (k) (jezeli takie zostato wyodrebnione). Wpro-
wadzenie podziatow tymczasowych na dwa lub trzy skupienia jest konieczne, gdyz
wielostopniowe dzielenie na tylko dwa skupienia nie da dobrych efektoéw w przy-
padku struktury sktadajacej si¢ z kilku skupien (por. rys. 2). Podzial na dwa skupienia,
z ktorych kazde bedzie sktadato si¢ z kilku mniejszych, moze nie da¢ warto§ci miary
(4) przekraczajacej prog 0,4. Jezeli za§ wprowadzimy wstepny, tymczasowy podziat
na dwa lub trzy skupienia i kazde z nich bedziemy probowali dzieli¢ na dwa, to
jest wieksza szansa na to, ze przy pomocy miary (4) wyodrebnimy jakie$ skupienie
wystarczajaco dobrze separowane od wszystkich pozostatych.

Rysunek 2. Przyktad zbioru obiektow sktadajacego si¢ z siedmiu skupien, ktory przy podziale na dwa
skupienia moze da¢ niska warto$¢ miary R(S}, S,)

Zrodto: opracowanie wlasne.
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3. EKSPERYMENT BADAWCZY

Wszystkie zbiory danych sktadaly si¢ z obiektow opisanych przez zmienne ciggle,
generowanych przy pomocy algorytmu OCLUS (Steinley i Henson, 2005) — jednego
z najnowszych ze znanych z literatury sposobow. W algorytmie tym separowalno$c¢
skupien jest typu “lancuchowego” tzn. na kazdym wymiarze jest k-1 par skupien
zachodzgcych na siebie w takim samym stopniu rownym (overlap)''" (k — liczba sku-
pien, T — liczba wymiaréw). Ogolny stopien pokrywania si¢ skupien jest iloczynem
stopni pokrywania si¢ skupiefn na poszczego6lnych wymiarach, czyli

T
overlap = Hoverlapv . (6)

v=l1

Poszczegolne skupienia sg generowane na kazdej wspotrzednej z rozktadow nor-
malnych o jednostkowej wariancji i warto$ciach §rednich zdeterminowanych przez
stopien zachodzenia na siebie rozktadow generujacych skupienia oraz przez warto$¢
srednig rozktadu generujacego pierwsze skupienie. Rozklad normalny generowany
byt wedtug algorytmu Marsaglia-Bray (por. Wieczorkowski, Zielinski, 1997) z gene-
ratorem liczb pseudolosowych z jezyka Delphi4. Nastepnie, po wygenerowaniu
wszystkich skupien (na kazdej wspolrzednej oddzielnie), zostaty one w sposob losowy
ponumerowane w sposob niezalezny na kazdej wspotrzednej. W tabeli 1 podane sa
odleglosci pomiedzy wartosciami srednimi kolejnych skupien w zalezno$ci od stopnia
zachodzenia na siebie rozktadow generujgcych skupienia oraz liczby zmiennych. Dla
overlap=0 przyjeto, ze wartosci §rednie dwoch sgsiednich skupien sg odlegte o 6
odchylen standardowych. Taki sposob generowania struktury skupien powoduje to,
ze otrzymujemy zbiory, ktorych struktura jest efektem ,,réwnego” udzialu wszystkich
zmiennych. Te cech¢ mozna uwazaé za wade, wsrod zbiorow danych empirycznych
takiego rOwnouprawnienia cech, na ogét, nie ma.

Program do generowania zbiorow danych oraz program realizujgcy zapropono-
wany algorytm napisane zostaly samodzielnie w srodowisku jezyka Delphi4.

Wszystkie zbiory sktadaty si¢ z 200 elementow podzielonych na kilka skupien.
Poszczegodlne parametry wygenerowanych zbioréw danych przedstawione sa ponize;j.

Parametr pierwszy, liczba skupien mogta by¢ réwna 2, 3, 4, 6 lub 8.

Parametr drugi, liczebnosci skupien, mial trzy warianty: (a) réwne liczebnosci
wszystkich skupien; (b) 10% obserwacji i (c) 60% obserwacji w jednym skupieniu,
a pozostate skupienia w przyblizeniu réwnoliczne.

Parametr trzeci, liczba zmiennych, miat trzy warianty: 2, 4 Iub 6.

Parametr czwarty, stopien pokrywania si¢ skupien, miat pie¢ wariantow — 0; 0,1;
0,2; 0,3; 0,4.

Parametr piaty, sita korelacji wewnatrz skupien miata dwa warianty: (a) macierz
kowariancji w kazdym skupieniu byta macierza jednostkowa; (b) w kazdym skupieniu



176 Jerzy Korzeniewski

byta taka sama macierz kowariancji z jedynkami na przekatnej za$ poza przekatna,
liczba wylosowang z przedziatu [0,3; 0,8].

Razem wszystkie kombinacje wariantow parametrow daly liczbe 450 zbiorow.
Ten zestaw powtorzono 10 razy co dato ostateczng liczbe 4500 zbiordw.

Tabela 1.

Odlegtosci pomigdzy wartoSciami §rednimi rozktadow normalnych dwoch sgsiednich skupien,
w zalezno$ci od stopnia pokrywania si¢ skupien (overlap) oraz liczby T zmiennych opisujacych

obiekty
Overlap T7=2 =4 T=6
0 6 6 6
0,1 2 1,16 0,82
0,2 1,52 0,86 0,60
0,3 1,2 0,66 0,46
0,4 0,96 0,51 0,35

Zrodlo: opracowanie wiasne.

W eksperymencie symulacyjnym stosowanie jakiejkolwiek normalizacji zmien-
nych nie jest konieczne, ale normalizacja zazwyczaj wystepuje w analizie skupien
zbiorow empirycznych. Wybrana zostata formula w postaci unitaryzacji zerowane;j
z dzieleniem przez rozstep cechy, czyli, dla zmiennej o numerze v:

X, —minx,

(7

X, =—.
max x, —min x,

Ta formuta ma dobra opinig, ponadto po jej zastosowaniu mozna tatwo wprowa-
dzi¢ niewielkie, lokalne transformacje zbioru danych, takie jak, na przyktad, transfor-
macja dana wzorem (5).

Indeksy Calinskiego-Harabasza i Gap oceniane byly dla dopuszczalnego zakresu
liczby skupien od 1 (lub 2) do 10.

4. OCENA POROWNAWCZA EFEKTYWNOSCI INDEKSU

Wyniki eksperymentu symulacyjnego sa przedstawione w tabelach 2 i 3. Nowy
indeks spisal si¢ lepiej w przypadku struktur skupien bez korelacji wewnatrzklaso-
wej. Taki wynik jest poprawny, gdyz zastosowana metoda grupowania k-$rednich
zwraca gorsze wyniki w przypadku skupien ,,wydtuzonych”. W poréwnaniu z kon-
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kurencja nowy indeks spisat si¢ bardzo dobrze. Z dwoch konkurencyjnych metod
znacznie lepiej wypadt indeks Calinskiego-Harabasza, indeks Gap okazal si¢ wiele
stabszy w kazdym przypadku. Nowy indeks traci znacznie wolniej efektywnos$é
wraz ze wzrostem stopnia rozmycia skupien czyli spadkiem separowalnos$ci skupien.
W przypadku indeksu Calinskiego-Harabasza jest widoczny ostry wzrost $redniego
btedu przy wprowadzeniu niewielkiego rozmycia struktury skupien (overlap=0,1),
w konsekwencji, $redni blad popetniany przez ten indeks jest wysoki. Nowy indeks
osiggnat duzo lepszy wynik $redni od indeksu Calinskiego-Harabasza. Indeks konku-
rencyjny jest nieznacznie lepszy tylko w przypadku struktur skupien bardzo wyraznie
separowalnych (overlap=0) przy towarzyszacym temu skorelowaniu wewnetrznym
skupien. Takie wnioski mozna sformutowa¢ analizujac odsetek poprawnie wybranych
liczb skupien oraz warto$¢ srednig popetnionego btedu. Przeanalizowane zostato
rowniez rozproszenia tych dwoch miar. Rozproszenie mierzone odchyleniem stan-
dardowym miary (odsetka poprawnie wybranych liczb skupien i wartosci btgdu)
bylo dla wszystkich trzech indeksow podobne (w grupach zbioréw z jednakowymi
parametrami).

Tabela 2.
Efektywnos¢ poroéwnywanych metod w zaleznos$ci od typu struktury skupien
Typ zbioru Odsetek poprawnie | (4 ok bledow | Odsetek bledow | > camd
danvch Metoda znalezionych rownveh 1 rownveh 2 arytmetyczna
Y liczb skupien 4 4 wartos¢ bledu
Brak Nowy indeks 0,511 0,366 0,086 0,656
Korelacji | 4o1< Gap 0,334 0,191 0,130 2,119
wewnatrz
klas Indeks CH 0,477 0,194 0,154 1,299
Nowy indeks 0,413 0,398 0,136 0,845
Korelacja
wewnatrz | Indeks Gap 0,330 0,196 0,131 2,120
klas
Indeks CH 0,467 0,213 0,155 1,272
Nowy indeks 0,462 0,382 0,111 0,751
Srednio Indeks Gap 0,332 0,193 0,130 2,120
Indeks CH 0,472 0,203 0,154 1,285

Zrodto: obliczenia wlasne.
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Tabela 3.
Srednia arytmetyczna btedu poréwnywanych metod w zaleznosci od stopnia separowalnosci struktury
skupien
Typ Overl Overl Overl Overl Overl
danych y y Y, y 0, y 0, y 0,
Brak Nowy indeks 0,132 0,579 0,746 0,849 0,972
korelacji | 1 1o1s Gap 1,279 2,157 2,269 2,406 2,485
wewnatrz
klas Indeks CH 0,211 1,143 1,387 1,771 1,983
Nowy indeks 0,373 0,777 0,948 0,999 1,131
Korelacja
wewnatrz | Indeks Gap 1,360 2,134 2,303 2,378 2,429
klas
Indeks CH 0,453 1,025 1,372 1,632 1,878
Nowy indeks 0,253 0,678 0,847 0,924 1,052
Srednio | Indeks Gap 1,319 2,145 2,286 2,392 2,457
Indeks CH 0,332 1,084 1,379 1,702 1,930

Zrodlo: obliczenia wiasne.

Przedmiotem dalszych badan bedzie efektywnos¢ nowego indeksu przy zastoso-
waniu innej metody grupowania obiektow, mniej wrazliwej na nieregularny ksztatt
skupien.
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INDEKS WYBORU LICZBY SKUPIEN W ZBIORZE DANYCH

Streszczenie

W artykule zaproponowany jest nowy indeks wyznaczajacy liczbg skupien w zbiorze danych
opisanych przez zmienne ciagle. Indeks oparty jest na wielostopniowym dzieleniu zbioru danych (lub
jego czgsei) na dwa skupienia i sprawdzaniu czy podziat taki nalezy zachowac czy poming¢. Kryterium
sprawdzajacym jest indeks Randa przy pomocy ktérego oceniana jest zgodno$¢ podziatu pierwotnego na
dwa skupienia z podziatem na dwa skupienia zbioru wezszego, sktadajacego si¢ ze skupienia mniejszego
z podziatu pierwotnego i 1/3 skupienia wigkszego z podziatu pierwotnego. Podzialty dokonywane sa przy
pomocy metody k-§rednich (dla /=2) z wielokrotnym losowym wyborem punktéw startowych. Efektyw-
nos$¢ nowego indeksu zostala zbadana w obszernym eksperymencie na kilku tysigcach zbioréw danych
wygenerowanych w postaci struktur skupien o roznej liczbie zmiennych, skupien, wzglednej liczebnos$ci
skupien i r6znych wariantach skorelowania zmiennych wewnatrz skupien. Ponadto, zmienny byt rowniez
stopien separowalnosci skupiefn — kontrolowany wedtug algorytmu OCLUS. Podstawa oceny efektyw-
nosci bylo poréwnanie z dwoma innymi indeksami liczby skupien, majacymi w literaturze przedmiotu
opini¢ jednych z najlepszych sposrod dotychczas opracowanych tj. indeksem Calinskiego-Harabasza oraz
indeksem Gap. Efektywnos¢ zaproponowanego indeksu jest znacznie wyzsza od obu konkurencyjnych
indeksow w przypadkach niezbyt wyraznej struktury skupien.

Stowa kluczowe: analiza skupien, liczba skupien w zbiorze danych, indeks Calinskiego-Harabasza,
indeks Gap

INDEX OF THE CHOICE OF THE NUMBER OF CLUSTERS

Abstract

In the article a new index for determining the number of clusters in a data set is proposed. The
index is based on multiple division of the data set (or a part of it) into two clusters and checking if this
division should be retained or neglected. The checking criterion is the Rand index by means of which
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the extent to which the primary division and the second division of the narrower subset consisting of
the smaller cluster from the primary division and 1/3 of the bigger cluster coincide. The divisions are
made by means of the classical k-means (for £=2) with multiple random choice of starting points. The
efficiency of the new index was examined in a broad experiment on a couple of thousands of data sets
generated to possess cluster structures with different number of variables, clusters, cluster densities and
different variants of within cluster correlation. Moreover, the cluster overlap controlled according to the
OCLUS algorithm was also varied. A basis for efficiency assessment was the comparison with two other
leading indices i.e. Calinski-Harabasz index and the Gap index. The efficiency of the new index proposed
is higher than that of the competition when the cluster structure is not very distinct.

Keywords: cluster analysis, number of clusters in a data set, Calinski-Harabasz index, Gap index
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1. WPROWADZENIE

W przestrzennych badaniach ekonomicznych coraz czg$ciej poruszany jest pro-
blem wystgpowania zaleznoS$ci przestrzennych oraz uwzgledniania tych zaleznosci
w prowadzonych analizach. Wynika to z faktu, ze zréznicowanie zjawisk ekonomicz-
nych dla przyjetego uktadu regiondéw jest w znacznej mierze wynikiem ich uwarun-
kowan przestrzennych (zob. LeSage, Pace, 2009; Suchecki, 2010, 2012; Suchecka,
2014). Zespot tych uwarunkowan sklada si¢ na struktur¢ przestrzenng, w ramach
ktorej zaobserwowac mozna oddziatywanie czynnikéw o charakterze ekonomicznym,
historycznym, kulturowym czy socjologicznym (zob. Zelias, 1991). Zagadnienie
badania zaleznosci przestrzennych jest bardzo istotne, poniewaz oznacza mozliwosé
ksztattowania si¢ poziomu zjawisk w zalezno$ci od rozpatrywanej lokalizacji prze-
strzennej. Analizowane uktady regionow (np. wojewddztwa w Polsce) nie sktadaja
si¢ z izolowanych jednostek. Pomig¢dzy regionami wystepuja interakcje przestrzenne.
W przypadku zjawisk ekonomicznych poziom interakcji migdzy regionami maleje
wraz ze wzrostem odleglosci migdzy nimi. Oznacza to, ze wystepowanie dodat-
nich zalezno$ci przestrzennych jest wiasnoscig wickszosci zjawisk ekonomicznych,
wynikajacg z charakteru funkcjonowania systeméw ekonomicznych. Stanowi to uza-
sadnienie koniecznos$ci uwzgledniania zaleznosci przestrzennych w badaniach ekono-
micznych, w tym w procesie porzadkowania regioné6w na podstawie taksonomicznego
miernika rozwoju (TMR).

Poszerzony o wlasno$ci przestrzenne, przestrzenny taksonomiczny miernik roz-
woju (pTMR), pozwalatby na uwzglednienie w ocenie przestrzennego zréznicowania
zjawisk wptywu wielu mechanizméw o charakterze przestrzennym. Mechanizmy te,
sktadajace si¢ na strukture przestrzenng, odpowiedzialne sg za wzajemne oddziatywa-
nia migdzy regionami. W ten sposob przyczyniaja si¢ do trwania (inercji) aktualnej
sytuacji wybranych regiondow lub tez istotnie wptywajg na zmiang ich sytuacji. Nie-
uwzglednienie w badaniach ekonomicznych istniejagcych zaleznosci przestrzennych
dla analizowanych zjawisk prowadzi¢ moze do btedow poznawczych i przyczynic si¢
do niewlasciwego wyjasnienia zmiennos$ci zjawisk analizowanych w ramach podje-
tego problemu badawczego (Zelias, 1991; Suchecki, 2010).
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Celem artykutu jest rozwazenie konstrukcji taksonomicznego miernika rozwoju,
w ktorej uwzgledniona zostanie wilasno$¢ zalezno$ci przestrzennych. Wynikiem
realizacji postawionego celu begdzie propozycja nowej konstrukcji przestrzennego
taksonomicznego miernika rozwoju. Przedstawiony w artykule miernik zastosowany
zostanie w analizie poziomu rozwoju gospodarczego regionow. Badanie przeprowa-
dzone zostanie dla 66 podregionow (NUTS 3) w Polsce w roku 2011.

Nalezy podkresli¢, ze koncepcja konstrukcji przestrzennego taksonomicznego
mierniku rozwoju oraz uzasadnienie jego zastosowania zaprezentowane zostaty
juz w literaturze polskiej w pracy Antczak (2013). W pracy tej sugerowane jest,
by w przypadku stwierdzenia zaleznos$ci przestrzennych dla przyjetych zmiennych
diagnostycznych, zastgpi¢ pierwotne wartosci zmiennych warto$ciami ich op6znienia
przestrzennego. Opdznienie przestrzenne opisuje w modelu usredniony wptyw przy-
jetego, zgodnie z macierza sasiedztwa, zbioru regionéw sasiadujacych na wartos$ci
zmiennej w wybranym regionie. Zabieg ten ma na celu otrzymanie takich wartosci
miernika, gdzie uwzglednione zostang wystepujace zaleznosci przestrzenne dla zmien-
nych diagnostycznych.

Zaproponowana w artykule konstrukcja przestrzennego taksonomicznego mier-
niku rozwoju rézni si¢ od propozycji z pracy Antczak (2013). Roznica polega na
odmiennym sposobie przeksztalcania zmiennych diagnostycznych. W przypadku
ustalenia zaleznos$ci przestrzennych dla wybranej zmiennej diagnostycznej sugero-
wane jest jej przeksztalcenie w ten sposob, by uwzgledni¢ potencjalng sit¢ interakcji
miedzy regionami. Wykorzystanie potencjalnej sity interakcji podczas wyznaczania
warto$ci przestrzennego taksonomicznego mierniku rozwoju pozwala na uwzglednie-
nie wptywu struktury przestrzennej na ksztattowanie si¢ badanego zjawiska.

2. PRZESTRZENNY TAKSONOMICZNY MIERNIK ROZWOJU

Koncepcja taksonomicznego miernika rozwoju zaproponowana zostala w 1968
roku przez Zdzistawa Hellwiga (zob. Hellwig, 1968). Zastosowanie TMR pozwala
na przeprowadzenie porzadkowania regionow, a nastgpnie podzial regionow na
klasy. Wartos$ci taksonomicznego miernika rozwoju stanowig wypadkowa poziomu
zmiennych, dotyczacych réznych aspektow badanego zjawiska i pozwalaja na jego
syntetyczny opis. Koncepcja ta rozwijana oraz stosowana byla w wielu pracach
(zob. Cieslak, 1974; Bartosiewicz, 1976; Pluta, 1977; Chomatowski, Sokolowski,
1978; Strahl, 1978; Bartosiewicz, 1984; Borys, 1984; Grabinski, 1984; Jajuga, 1984;
Pociecha, 1986; Strahl, 1987; Pociecha, Podolec, Sokotowski, Zajac, 1988; Grabin-
ski, Wydymus, Zelias, 1989; Nowak, 1990; Walesiak, 1990; Hellwig, Ostasiewicz,
Siedlecka, Siedlecki, 1994; Hellwig, Siedlecka, Siedlecki, 1995; Zelias, 2000; Lira,
Wagner, Wysocki, 2002; Malina, 2004; Strahl, 2006; Walesiak, Gatnar, 2009; Luczak,
Wysocki, 2013).
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Nalezy podkresli¢, ze koncepcja taksonomicznego miernika rozwoju stanowi uzy-
teczne narzedzie, ktore daje mozliwo$¢ uniwersalnego wykorzystania w badaniach
ekonomicznych. Olbrzymi atut koncepcji Hellwiga polega na jej walorach poznaw-
czych w procesie wyjasniania rzeczywisto$ci ekonomicznej oraz elastycznosci jej
zastosowania. Narzgdzie to wykorzystane zosta¢ moze do analizy wigkszo$ci zagad-
nien ekonomicznych. Dodatkowo przedmiotem analizy moga by¢ dowolne obiekty
ekonomiczne w ramach podjetego problemu badawczego.

Identyfikacja zaleznosci przestrzennych dla wybranych zmiennych diagno-
stycznych wymusza podjecie problemu badawczego w postaci uwzglednienia tych
zaleznos$ci w konstrukcji miernika. Poniewaz kazda zmienna przedstawia inny aspekt
rzeczywistosci ekonomicznej, to dla kazdej z nich nalezy zbadaé osobno poziom
zaleznos$ci przestrzennych, ktéory wystepowaé moze z réznym natezeniem. Nalezy
podkresli¢, ze propozycja przestrzennego taksonomicznego miernika rozwoju pTMR
polega wytacznie na przeksztalcaniu pierwotnych warto$ci zmiennych pozwalajacych
uwzgledni¢ zalezno$ci przestrzenne. Pozostate elementy konstrukcji miernika pozo-
stajg bez zmian w stosunku do rozwigzan klasycznych.

W celu identyfikacji zaleznosci przestrzennych zastosowany zostanie model auto-
regresji przestrzennej SAR (spatial autoregressive model, zob. LeSage, Pace, 2009;
Suchecki, 2010). W modelu tym, opréocz oddziatywania zmiennych objasniajacych
w modelu, uwzgledniane jest rowniez opdznienie przestrzenne zmiennej objasnianej
WY!. Zastosowanie modelu SAR pozwala na ustalenie potencjalnej sity interakcji
pomigdzy wszystkimi badanymi regionami, co z kolei stanowi¢ moze podstawe do
przeksztatcenia wyjsciowych zmiennych diagnostycznych.

Model autoregresji przestrzennej SAR z jedng zmienng objasniajacg wyrazié
mozna za pomocg wzoru (1):

Y=pWY+BX+e, V(W) =(I-pW)" | Y=V(W)5X+V(W), (1)
VW, .. V),
. | 0BGy,
YW= v, e
. . xj
V(W)nl V(I/V)nn

gdzie Y jest wektorem warto$ci zmiennej objasnianej, X jest wektorem warto$ci
zmiennej objasniajacej, p stanowi parametr autoregresji przestrzennej, W jest macie-
rza sasiedztwa, V(W) jest macierza potencjalnej sity interakcji, B; jest parametrem

1 Opoznienie przestrzenne zmiennej objasnianej WY funkcjonuje rowniez w literaturze polskiej

jako obraz przestrzenny zmiennej (zob. Suchecki, 2010).
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strukturalnym modelu, a € jest wektorem szumu przestrzennego o wielowymiarowym
rozktadzie normalnym.

Wielkos¢ sity oddzialywania, wynikajaca ze zmiany zmiennej objasniajacej
W regionie j na zmienng objasniang w regionie i, okresli¢ mozna za pomocg wzoru
(2). Nalezy podkresli¢, ze w przeciwienstwie do klasycznego modelu regresji linio-
wej, wielko§¢ oddziatywania determinanty zalezy od rozpatrywanych regionéow (zob.
Pietrzak, 2013). Zgodnie z powyzszym mozna przyjac, ze elementy macierzy V(W)
przedstawiaja potencjalng sit¢ interakcji miedzy regionami ze wzglgdu na zmienng
objasniang. Zgodnie ze wzorem (2) w celu oceny sity oddziatywania potencjalna sita
interakcji wazona jest warto$cig parametru strukturalnego. W przypadku dowolne;j
macierzy sgsiedztwa W, najwicksza potencjalna sita interakcji wystepuje w regionie,
w ktérym nastgpila zmiana zmiennej objasniajacej. Nastgpnie w przypadku regionow
sasiadujacych w sensie sgsiedztwa pierwszego rzgdu. Dla kolejnych rzedow sasiedz-
twa sita ta ulega znacznemu obnizeniu.

W badaniach ekonomicznych najcze$ciej przyjmowana jest posta¢ standaryzo-
wanej macierzy sgsiedztwa pierwszego rzedu?. Wybor odpowiedniej postaci macie-
rzy sasiedztwa jest bardzo wazny, poniewaz potencjalna sita oddzialywania wynika
z ustalonego sasiedztwa migdzy obszarami. W tabeli 1 przedstawiono przyktadowe
wartosci potencjalnej sity oddziatywania dla wybranych podregionéw w Polsce, otrzy-
mane na podstawie macierzy V(W)?3, przy zalozeniu zastosowania standaryzowanej
macierzy sgsiedztwa pierwszego rzedu. Przedstawione wartosci sa jedynie wycinkiem
macierzy V(W)*, ale pozwolg na prezentacje idei ustalania potencjalnej sity interak-
cji miedzy regionami. Kolumna pierwsza w tabeli 1 zawiera wybrane podregiony,
dla ktorych przedstawiona zostata potencjalna sila oddzialywania z podregionem
rzeszowskim oraz podregionem lubelskim. Kolumna druga w tabeli 1 przedstawia
poziom potencjalnej sity interakcji pomiedzy podregionem rzeszowskim a wybranymi
podregionami, a kolumna czwarta prezentuje poziom potencjalnej sity dla podregionu
lubelskiego. W kolumnie trzeciej i piatej zapisano rzad sasiedztwa dla wybranych par
podregionow.

2 W przypadku standaryzowanej macierzy sgsiedztwa pierwszego rzedu, sgsiedztwo okreslane jest
na podstawie kryterium posiadania wspdlnej granicy mig¢dzy regionami (zob. Pietrzak, 2010a). Dodat-
kowo, macierz standaryzowana jest wierszami do jednosci.

3 Macierz V(W) wyznaczona zostala na podstawie modelu autoregresji przestrzennej SAR
Y = p WY + ¢ dla PKB per capita w 2011 roku.

4 Przedstawienie wszystkich elementdow macierzy V(W) wymagaloby prezentacji macierzy
0 wymiarach 66x66.
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Tabela 1.
Poziom potencjalnej sity oddziatywania dla wybranych podregionéw
rzeszowski lubelski
Podregi poziom PKB
odregion potencjalna rzad potencjalna sita rzad per capita
sita interakcji | sgsiedztwa interakcji sasiedztwa
rzeszowski 1,039 - 0,003 111 32168
tarnobrzeski 0,074 1 0,011 11 28017
putawski 0,005 II 0,063 I 24157
lubelski 0,003 1T 1,034 - 34425
chetmsko-zamojski 0,016 11 0,096 1 22290
przemyski 0,122 I 0,011 1I 20923

Zrbdto: opracowanie wilasne.

W przypadku standaryzowanej macierzy sasiedztwa pierwszego rzedu wystepuje
istotny problem w postaci braku zwigzku pomiedzy potencjalng sita oddziatywania
a rdznicg w poziomie zmiennej diagnostycznej dla wybranej pary regiondéw. Ana-
liza tabeli 1 potwierdza ten problem, gdzie dla kolejnych par podregion6w nie ma
zwigzku migdzy roéznica w poziomie PKB per capita a wielko$cig potencjalnej sity
interakcji. Wielko$¢ potencjalnej sity oddzialywania powinna by¢ najwicksza dla
regionéw o zblizonym poziomie zmiennej diagnostycznej. Tymczasem w przypadku
standaryzowanej macierzy sgsiedztwa pierwszego rzedu wielko$¢ potencjalnej sity
oddziatywania zalezy od liczby sgsiadow wybranego regionu. Najwyzsze wartosci
otrzymywane sg w przypadku regionow o najmniejszej liczbie sgsiadow. Problem
ten jest najlepiej widoczny w przypadku sgsiedztwa pierwszego rzedu. Analizujac
oddzialywanie miedzy wybranymi podregionami mozna stwierdzi¢, ze poziom
potencjalnej sity oddzialywania pomig¢dzy podregionem przemyskim a podregionem
rzeszowskim jest wyzszy, niz w przypadku pary podregionéw tarnobrzeskiego i rze-
szowskiego. Wynika to z faktu, Zze podregion tarnobrzeski posiada wigkszg liczbe
sgsiadow?. Rowniez w przypadku podregionu lubelskiego, wieksza potencjalna sita
oddzialtywania wyznaczona zostata dla pary podregionéw chetlmsko-zamojskiego
i lubelskiego w poréwnaniu z para podregionéw putawskim i lubelskim®. Wielko$¢
potencjalnej sity oddziatywania nalezy rowniez odnie$¢ do poziomu PKB per capita

Podregion tarnobrzeski ma siedmiu sgsiadow pierwszego rzedu, a podregion przemyski czterech.
6 Podregion chetmsko-zamojski posiada pieciu sasiadow pierwszego rzedu, a podregion putawski
o$miu sgsiadow.
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wybranych par podregionéw. Podregion tarnobrzeski (PKB per capita wynosi 28017
z}) jest bardziej podobny do podregionu rzeszowskiego (32168 zt) pod wzgledem roz-
woju gospodarczego w poréwnaniu z podregionem przemyskim (20923 zt). Rowniez
w przypadku podregionu putawskiego (24157 zt) zachodzi wigksze podobienstwo pod
wzgledem poziomu PKB per capita do podregionu lubelskiego (34425 zt), w porow-
naniu z podregionem chetmsko-zamojskim (22290 zt). Oznacza to, ze ustalona na
podstawie standaryzowanej macierzy sasiedztwa pierwszego rzedu wielkos$¢ poten-
cjalnej sity oddziatywania nie ma powigzania z ksztaltowaniem si¢ poziomu PKB per
capita. Swiadczy to o mankamencie najczeéciej wybieranej w badaniach macierzy
sasiedztwa 1 wskazuje na potrzebe rozwijania metodologii oraz prob zastosowania
macierzy opartej na odleglosci ekonomicznej (zob. Zelias, 1991; Pietrzak 2010a,
2010b; Suchecki, 2010; Pietrzak, 2012; Suchecka, 2014). Zastosowanie odleglosci
ekonomicznej powinno pozwoli¢ na zréznicowanie potencjalnej sity oddziatywania
miedzy regionami w taki sposob, by jej wielkos¢ korespondowata z wartosciami ana-
lizowanego zjawiska ekonomicznego.

Przyjecie zalozenia o istotnych zalezno$ciach przestrzennych powoduje, ze w oce-
nie zjawiska w wybranym regionie, oprocz wartosci zjawiska w tym regionie, nalezy
uwzgledni¢ rowniez wptyw zjawiska ze strony pozostatych regiondéw analizowanego
systemu. W przypadku identyfikacji istotnych statystycznie zalezno$ci przestrzen-
nych’ nalezy wyznaczy¢ nowe warto$ci zmiennych diagnostycznych w taki sposob,
by uwzgledni¢ potencjalne interakcje migdzy regionami. Tak obliczone zmienne niosg
dodatkowe informacje o tym, jakie wystepuja tendencje w przestrzennym ksztatto-
waniu si¢ wartosci zmiennej diagnostycznej, przy zatozeniu, ze istniejace zaleznosSci
przestrzenne zostang utrzymane w czasie na zblizonym poziomie. Ustalone zalez-
nos$ci przestrzenne nie powinny istotnie zmienia¢ si¢ w czasie, poniewaz wynikaja
z silnych mechanizméw przestrzennych, ktoére z kolei sa wiasnoscig analizowanego
systemu regionéw i wynikaja z jego charakteru. Biorac pod uwage trwalos¢ zalez-
nosci przestrzennych, prawdopodobnym jest, ze na przestrzeni kilku, kilkunastu lat
przewidywane tendencje okazg si¢ stanem faktycznym. Nalezy podkresli¢, ze sytuacja
w regionach zalezy rowniez od prowadzonej polityki regionalnej. Ustalone tendencje
w przestrzennym ksztattowaniu si¢ zmiennych moga wptywaé pozytywnie, wspierajac
prowadzona polityke regionalng lub negatywnie, silnie ja ostabiajac. Ostatecznie na
sytuacje regionow w gtownym stopniu majg wplyw wyjsciowa sytuacja regionow,
prowadzona polityka regionalna oraz tendencje wynikajace z mechanizmow prze-
strzennych analizowanego systemu. Do oceny wyjsciowej sytuacji regionow postuzy¢
moze taksonomiczny miernik rozwoju, a do okreslenia tendencji w rozwoju prze-
strzenny taksonomiczny miernik rozwoju.

W przypadku wyznaczania warto$ci przestrzennego taksonomicznego miernika
rozwoju, stwierdzenie istotnie statystycznych zalezno$ci przestrzennych dla wybranej

7 Do testowania autokorelacji przestrzennej dla wybranych zmiennych najczesciej wykorzystywany

jest test Morana (zob. Suchecki, 2010).
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zmiennej diagnostycznej X; powinno prowadzi¢ do jej przeksztalcenia, w wyniku
ktorego uwzgledniona zostanie potencjalna sita interakcji migdzy regionami. Tak
okre$lone przeksztalcenie dla zmiennej diagnostycznej X uzyska¢ mozna nastepujgco

Z,=(1-pW)'X; =V(WX,, (3)

przy czym ocena parametru autoregresji przestrzennej p powinna zosta¢ otrzymana na
podstawie estymacji parametrow modelu autoregresji przestrzennej SAR® okreslonego
wzorem

X, =p WX, +e, )

gdzie X; jest wektorem warto$ci j-tej zmiennej diagnostycznej, p stanowi parametr
autoregresji przestrzennej, W jest macierza sasiedztwa, V(W) jest macierza potencjal-
nej sity interakcji, a € jest wektorem szumu przestrzennego.

Poniewaz elementy macierzy V(W) przedstawiajg potencjalng sile interakcji mig-
dzy regionami ze wzgledu na zmienng objasniang, to zastosowanie wzoru (3) pozwoli
na uwzglednienie zalezno$ci przestrzennych w wartosciach przeksztalconej zmiennej
diagnostycznej X;. W przypadku stwierdzenia nieistotnych statystycznie zaleznosci
przestrzennych, warto$ci zmiennej diagnostycznej powinny pozostaé bez zmian.
W tym przypadku na warto$¢ przestrzennego taksonomicznego miernika rozwoju
w wybranym regionie wplyw beda miaty wylacznie warto$ci zmiennej diagnostycznej
z tego regionu. Nastgpnie zgodnie z procedurg Hellwiga zmienne diagnostyczne Z;
nalezy podda¢ standaryzacji w celu ich poréwnywalnosci, w wyniku czego otrzy-
mywane s3 zmienne standaryzowane S;. W kolejnym etapie ustalane sg warto$ci
wzorcowe dla zmiennych diagnostycznych zgodnie z zasada wyboru warto$ci mak-
symalnej w przypadku stymulant oraz warto$ci minimalnej w przypadku destymulant.
W ostatnim kroku, przyjmujac miare odlegtosci euklidesowe;j, obliczana jest odlegltos¢
kazdego obiektu (regionu) od wzorca. Ostatecznie warto$¢ przestrzennego taksono-
micznego miernika rozwoju dla i-tego obiektu wyznaczana jest ze wzoru

4 )

TMRW)=1-—-"—,
P ") d,+2s,

8 Estymacja parametrow modelu autoregresji przestrzennej SAR wykonywana jest na podstawie
metody najwigkszej wiarygodnosci.
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gdzie pTMR;(W) stanowi warto$¢ miernika, d; jest odlegloscig euklidesowg i-tego
obiektu od wzorca, d, jest srednig odlegtoscia obiektow od wzorca, sy stanowi odchy-
lenie standardowe dla odlegtosci obiektow od wzorca. Przestrzenny taksonomiczny
miernik rozwoju, wyznaczony zgodnie z procedurg Hellwiga, jest miarg unormowana,
w wigkszosci przypadkow mieszczacg si¢ w przedziale od zera do jednosci.

W literaturze dotyczacej ekonometrii przestrzennej zaktada si¢, ze model autore-
gresji przestrzennej SAR wskazuje na istnienie rownowagi dlugookresowej zjawiska
(zob. LeSage, Pace, 2009). Istniejace zalezno$ci przestrzenne powoduja, Ze pomimo
krotkookresowych zmian obszar (system) regionow dazy do rownowagi dlugookreso-
wej. Sita zaleznosci przestrzennych bardzo wolno zmienia si¢ w czasie, stad poziom
zjawiska dla badanego obszaru regiondéw zmierza powoli do rdwnowagi wynikajacej
z istniejacej struktury przestrzennej. Oznacza to, ze wartosci przestrzennego taksono-
micznego miernika rozwoju wskazujg na tendencj¢ w rozwoju wybranego zjawiska,
ktére badane jest w ramach przyjetego obszaru regionow. Tendencje osiggania przez
analizowane zjawisko réwnowagi dlugookresowe;.

Procedur¢ wyznaczania przestrzennego taksonomicznego miernika rozwoju mozna
uja¢ w nastepujacych krokach?.

1. Testowanie dla kazdej zmiennej diagnostycznej autokorelacji przestrzennej za
pomoca testu Morana.

2. Uwzglednienie zalezno$ci przestrzennych poprzez przeksztatcenie zmiennych
diagnostycznych:

a) w przypadku stwierdzenia istotnych statystycznie zalezno$ci przestrzennych
powinna zosta¢ przeprowadzone estymacja parametrow modelu SAR okre-
slonego wzorem (4), a nastgpnie przeksztalcenie zmiennej diagnostycznej
zgodnie ze wzorem (3),

b) w przypadku stwierdzenia nieistotnych statystycznie zalezno$ci przestrzen-
nych dla wybranej zmiennej diagnostycznej, nie ulega ona przeksztatceniu.

3. Ustalenie charakteru zmiennych diagnostycznych X; 1 w zaleznosci od metody
porzadkowania obiektéw, pozostawienie zmiennych bez zmian lub zmiana ich
charakteru (np. zamiana destymulanty na stymulantg).

4. Standaryzacja zmiennych na podstawie wybranej metody.

5. W przypadku wzorcowych metod porzadkowania wyznaczenie wartosci wzorca
i/lub antywzorca dla kazdej ze zmiennych diagnostycznych.

6. Wybdr miary odleglosci oraz wyznaczenie odlegtosci kazdego obiektu od wzorca
i/lub antywzorca.

7. W zalezno$ci od wybranej metody porzadkowania obiektow ustalenie wag dla
zmiennych diagnostycznych.

9 Procedura konstrukcji przestrzennego taksonomicznego miernika rozwoju rdzni si¢ od
klasycznej metody wyznaczania miernika dwoma dodatkowymi etapami (1 i 2) pozwalajacymi
na przeksztatcenie pierwotnej macierzy danych.
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8. Wyznaczenie zmiennej syntetycznej na podstawie wybranej metody porzadkowa-
nia obiektow. Uzyskane wartosci zmiennej stanowi¢ beda ocene przestrzennego
taksonomicznego miernika rozwoju.

3. ZASTOSOWANIE PTMR W ANALIZIE POZIOMU
ROZWOJU GOSPODARCZEGO REGIONOW

Zaproponowana procedura konstrukcji przestrzennego taksonomicznego miernika
rozwoju (pTMR) zastosowana zostata na przyktadzie przestrzennej analizy poziomu
rozwoju gospodarczego w Polsce w 2011 roku. Badaniem objeto 66 podregionow
Polski (poziom NUTS 3). Do opisu rozwoju gospodarczego podregiondow wykorzy-
stano zestaw zmiennych diagnostycznych, ktorych poziom $wiadczy o ich sytuacji
gospodarczej. W zestawie zmiennych znalazty si¢ PKB per capita (X;), podmioty
gospodarki narodowej wpisane do rejestru REGON na 10 tys. ludnosci (X,), naklady
inwestycyjne w przedsiebiorstwach per capita (X3)!9, przecietne miesigczne wynagro-
dzenie brutto (X,) oraz stopa bezrobocia rejestrowanego (Xs). Dane dotyczace wybra-
nych zmiennych diagnostycznych pozyskano z Banku Danych Lokalnych Gléwnego
Urzedu statystycznego.

W pierwszym kroku badania wyznaczono wartosci taksonomicznego miernika
rozwoju (TMR) na podstawie metody Hellwiga. Uzyskane wyniki przedstawione
zostaly na rysunku 1 oraz w tabeli 3 w aneksie.

Nastepnie wyznaczone zostaly wartosci przestrzennego taksonomicznego mier-
nika rozwoju. W tym celu policzono najpierw warto$ci statystyki I Morana dla kazdej
ze zmiennych diagnostycznych. Za macierz sagsiedztwa migdzy regionami przyjeto
standaryzowang macierz pierwszego rzedu W;. Otrzymane statystyki testu przedsta-
wione zostaly w tabeli 2, gdzie w nawiasach zapisano warto$ci p. Uzyskane wyniki
wskazaty na istnienie statystycznie istotnych zaleznosci przestrzennych w przypadku
wszystkich zmiennych diagnostycznych. Wobec tego dla kazdej zmiennej przepro-
wadzono estymacj¢ parametrow modelu autoregresji przestrzennej SAR zgodnie ze
wzorem (4). Uzyskane oceny parametréw autoregresji pozwolity na przeksztatcenie
zmiennych diagnostycznych za pomoca wzoru (3). W ostatnim kroku, wykorzystujac
przeksztatcone zmienne diagnostyczne, wyznaczono warto$ci przestrzennego tak-
sonomicznego miernika rozwoju pTMR(W;). Przestrzenne zr6znicowanie miernika
przedstawione zostalo na rysunku 1 oraz w tabeli 3 w aneksie.

Podczas przeksztalcania zmiennych diagnostycznych, podobnie jak w przypadku
testu Morana, wykorzystana zostala standaryzowana macierz sgsiedztwa pierwszego
rzgdu W,;. Przyjecie w badaniu macierzy sasiedztwa pozwolilo na uwzglednienie
potencjalnej sity interakcji migdzy podregionami. W przypadku klasyfikacji NUTS 3,
oprécz omoéwionego wczesniej mankamentu zastosowania tej macierzy, zachodzi

10 W przypadku naktadow inwestycyjnych w przedsigbiorstwach per capita, sume nakladow inwe-
stycyjnych w latach 2008-2011 podzielono przez liczbg ludnosci w Polsce w roku 2011.
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dodatkowy problem w postaci wystepowania podregiondw, ktdre przestrzennie zawie-
raja sie w innych podregionach. Wynika z tego, ze podregiony te maja tylko jednego
sasiada zgodnie z kryterium wspoélnej granicy. Do zbioru tych podregionéw naleza
gtowne osrodki miejskie w Polsce (Warszawa, Krakéw, Poznan, Wroctaw, Lodz,
Szczecin, Trojmiasto!!). Tak okreslone sasiedztwo jest niewystarczajace, poniewaz
oddziatywanie regionalne wymienionych podregiondow wykracza poza granice podre-
gionu, w ktorym si¢ zawieraja. Przeklada si¢ to na jakos$¢ standaryzowanej macierzy
sasiedztwa pierwszego rzgdu, gdzie oddziatywanie gtoéwnych osrodkow miejskich
w Polsce nie jest w petni uwzglednione. W zwigzku z tym przyjeta macierz W prze-
ksztatcona zostanie arbitralnie przez autora w ten sposob, ze dla wymienionych podre-
gionow za s3siadow w sensie pierwszego rzedu uznane zostang dodatkowo podregiony
sasiadujace w sensie drugiego rzedu. W przypadku Warszawy do zbioru sgsiadow
pierwszego rz¢du dodano podregiony ciechanowsko-ptocki, ostrotecko-siedlecki,
putawski, radomski oraz skierniewicki z wyjatkiem podregionu piotrkowskiego ze
wzgledu na polozenie geograficzne. Za sgsiadow pierwszego rzedu Krakowa uznane
zostaty dodatkowo podregiony o§wiecimski, sosnowiecki, sandomierski, jedrzejowski,
tarnowski i nowosadecki. Dla Poznania przyjeto za dodatkowych sasiadow podregiony
pilski, leszczynski, kaliski i koninski, dla Wroctawia podregiony leszczynski, kaliski,
legnicko-gltogowski, jeleniogorski, watbrzyski i nyski, dla Lodzi podregiony skiernie-
wicki, sieradzki i piotrkowski oraz dla Troéjmiasta podregiony shupski, starogardzki
i elblaski. W przypadku Szczecina nie zwigkszono liczby sasiadow ze wzgledu na
polozenie przestrzenne tego podregionu i jego sasiadow pierwszego rzedu. W wyniku
tak okreslonego przeksztatcenia otrzymana zostala nowa macierz sgsiedztwa W,.
Macierz sasiedztwa W, postuzyta do ponownego wyznaczenia warto$ci przestrzen-
nego taksonomicznego miernika rozwoju pTMR(W,). Zgodnie z procedurg wykonano
test Morana dla wszystkich zmiennych, gdzie jedynie w przypadku naktadow inwesty-
cyjnych zaleznoS$ci przestrzenne okazaly si¢ statystycznie nieistotne. Dla pozostatych
zmiennych oszacowano parametry modelu autoregresji przestrzennej SAR i1 na pod-
stawie otrzymanych ocen parametrow autoregresji przeksztalcono wyjsciowe zmienne
diagnostyczne. Pozwolilo to na obliczenie warto$ci przestrzennego taksonomicznego
miernika rozwoju pTMR(W,) zgodnie z procedurg Hellwiga. Otrzymane wartosci
miernikow TMR, pTMR(W;), pTMR(W,) przedstawione zostaly w tabeli 3 w anek-
sie. Przyjecie macierzy W, jest bardzo wazne z punktu widzenia oceny poziomu
gospodarczego w Polsce, poniewaz jej wykorzystanie pozwoli na pelne uwzglednienie
W ocenie poziomu rozwoju gospodarczego oddzialywania najwigkszych osrodkow
miejskich. W przypadku macierzy sasiedztwa W; uwzgl¢dniany byt jedynie bardzo
silny wptyw glownych osrodkéw miejskich na pojedyncze podregiony, podregion
krakowski, poznanski, t6dzki, wroctawski, szczecinski, gdanski, warszawski wschodni
1 warszawski zachodni. Wykorzystanie macierzy W, spowodowato, ze uwzgledniony

I Miasta Warszawa oraz Szczecin sgsiadujg z dwoma podregionami.
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zostal wplyw oddziatywania tych o$rodkow na wigkszg liczbe podregiondéw!2. Osta-
tecznie zastosowanie macierzy sasiedztwa W, powinno pozwoli¢ na identyfikacje
tendencji w zakresie oddzialywania gtownych osrodkéw miejskich w Polsce oraz
ustalenia granic, tworzonych przez te osrodki obszaréw wzrostu.

Tabela 2.
Wyniki testu Morana oraz estymacji parametréw modelu SAR
Model SAR dla macierzy W, Model SAR dla macierzy W,
Zmienne Statystyka Ocena Zmienne Statystyka Ocena

diagnostyczne I Morana parametru p | diagnostyczne | [ Morana parametru p

X, 0,16 (0,01) 0,39 (0,03) X 0,07 (0,1) 0,17 (0,1)

X, 0,32 (0,01) 0,65 (0,01) X, 0,12 (0,02) 0,26 (0,03)

X3 0,13 (0,03) 0,31 (0,08) X3 0,01 (0,38) -

X4 0,17 (0,01) 0,38 (0,03) X4 0,07 (0,1) 0,17 (0,1)

Xs 0,31 (0,01) 0,55 (0,01) X5 0,17 (0,01) 0,34 (0,01)

Zrodto: opracowanie wiasne.

W celu wyodrebnienia klas na podstawie otrzymanych wartosci miernikow TMR,
pTMR(W,) oraz pTMR(W,) wykorzystana zostata metoda podzialu naturalnego!'3,
a otrzymane wyniki przedstawiono na rysunku 1. Odnoszac si¢ do poziomu rozwoju
gospodarczego, zaznaczone na rysunku 1 klasy podregionéw nazwane zostaty jako
,bardzo niski”, ,niski”, ,,$redni”, ,,wysoki” oraz ,bardzo wysoki”. Zgodnie z otrzy-
manym podziatem na podstawie taksonomicznego miernika rozwoju TMR, do klasy
o bardzo wysokim poziomie rozwoju zaliczona zostata jedynie Warszawa. Oznacza to,
Ze miasto Warszawa w istotny sposob rozni si¢ od pozostatych podregionéw w Polsce.
Do klasy wysokiego poziomu rozwoju weszty Poznan, Wroctaw, Krakéw, podregion
trojmiejski, legnicko-glogowski, katowicki, tyski i warszawski zachodni. Stanowia
one obok Warszawy najlepiej rozwinicte gospodarczo podregiony w Polsce. Srednim
poziomem rozwoju charakteryzowaty si¢ L.6dz, Szczecin, podregiony gorzowski,
poznanski, bydgosko-torunski, ciechanowsko-ptocki, warszawski wschodni, wro-
ctawski, piotrkowski, lubelski, opolski, gliwicki, rybnicki, sosnowiecki oraz bielski.

12 Przeksztalcenie macierzy sgsiedztwa spowodowato jednak, ze wielko$¢ potencjalnej sity oddzia-
lywania ulegta obnizeniu ze wzgledu na rozlozenie oddzialywania na wigksza ilo$¢ sasiadow.

13 Idea metody polega na minimalizacji wariancji dla podregionéw z wybranych klas oraz maksy-
malizacji wariancji migdzy klasami (zob. Jenks, 1967).
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Pozostate podregiony tworzg klastry przestrzenne o niskim i bardzo niskim pozio-
mie rozwoju gospodarczego i skupiaja si¢ wokot wymienionych osrodkow wzrostu.
Uzyskane wyniki wskazuja na dominujaca role wojewddztw mazowieckiego oraz

slaskiego.

PTMR (W1) ] 4 PTMR [W2)

[ Bardzo niski [ Bantio niski
[ miska [ wista

I ireami I éreani

I e [ =i

I sarozo wysoki Il 2o wysok

Rysunek 1. Przestrzenne zrdznicowanie podregiondw pod wzgledem rozwoju gospodarczego

Zrodto: opracowanie wlasne.

Analiza przestrzennego zrdéznicowania taksonomicznego miernika rozwoju TMR
pozwolita na ocen¢ rozwoju gospodarczego pojedynczych podregiondow. Z kolei ana-
liza otrzymanych warto$ci przestrzennego taksonomicznego miernika rozwoju pTMR
daje mozliwos¢ identyfikacji przestrzennych klastrow podregionéw o wysokim lub
niskim potencjalnym poziomie rozwoju gospodarczego dzieki uwzglednieniu zalezno-
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$ci przestrzennych. Potencjalny poziom rozwoju gospodarczego rozumiany jest jako
przewidywana tendencja, prawdopodobny poziom rozwoju wynikajacy z aktualnej
sytuacji gospodarczej regionu oraz istniejagcych mechanizmoéw przestrzennych. Ze
wzgledu na silne oddzialywanie przestrzenne ze strony sasiadow o wysokim poziomie
rozwoju, potencjalny poziom rozwoju gospodarczego dla wybranego podregionu moze
zosta¢ oceniony wyzej w poréwnaniu z poziomem rozwoju gospodarczego wynika-
jacym z taksonomicznego miernika rozwoju. Moze zaj$¢ rowniez sytuacja odwrotna,
gdzie uzyskana ocena potencjalnego poziomu rozwoju gospodarczego moze by¢
nizsza w poréOwnaniu z warto$ciami taksonomicznego miernika rozwoju. Poniewaz
potencjalny poziom rozwoju gospodarczego ulega podwyzszeniu lub obnizeniu ze
wzgledu na oddzialywanie przestrzenne podregionéw sgsiadujacych, to w naturalny
sposob podregiony gromadzi¢ si¢ beda przestrzennie w grupy o wysokim lub niskim
potencjalnym rozwoju gospodarczym. W przypadku zastosowania przestrzennego
taksonomicznego miernika rozwoju (pTMR), pierwotne warto§ci zmiennych dia-
gnostycznych ulegaja zmianie. Do warto$ci wybranej zmiennej diagnostycznej Xj
z rozpatrywanego regionu dodawane s3 wartosci zmiennej z regionéw sasiadujacych.
Uzyskane, nowe warto$ci zmiennej Zj rosng dla wszystkich regionéw, jednak nie
wszystkie rosng w tym samym tempie. Uzaleznione to jest od warto$ci zmiennej dla
regiondéw ustalonych jako sgsiadow. Zmienione wartosci zmiennych diagnostycznych,
gdzie uwzglednione zostaly zalezno$ci przestrzenne, wykorzystywane sa nastepnie
w procedurze Hellwiga. Ustalany jest nowy porzadek mig¢dzy regionami, ktory dzieki
uwzglednieniu zaleznos$ci przestrzennych, prowadzi do tworzenia si¢ przestrzen-
nych klastrow regionalnych. Roznice pomiedzy wartosciami miernikow TMR oraz
pTMR(W ) oméwione zostang na przyktadzie Warszawy oraz podregionu lubelskiego
(zob. tabela 3 w Aneksie).

W przypadku Warszawy do wyjsciowych warto$ci zmiennych diagnostycznych
dodane zostang warto$ci zmiennych jej sasiadow. Natomiast do wyjsciowych warto-
$ci zmiennych sgsiadow Warszawy zostang z kolei dodane warto$ci zmiennych dla
Warszawy oraz ich sagsiadow. W wyniku tego przeksztatcenia warto$ci zmiennych
diagnostycznych dla sgsiadow Warszawy wzrosng w wickszym stopniu niz wartosci
dla samej Warszawy. Powoduje to, ze warto$ci zmiennych diagnostycznych Warszawy
oraz jej sasiadow (podregiony warszawski zachodni, warszawski wschodni) ulegaja
przyblizeniu (wplyw maja tutaj rowniez wartosci innych sasiadow). W przypadku
innych podregionéow wojewodztwa mazowieckiego, najbardziej do Warszawy zblizyt
si¢ podregion ciechanowsko-ptocki ze wzgledu na sgsiedztwo z podregionami war-
szawski zachodni i bydgosko-torunski (podregiony o dobrej sytuacji gospodarczej).
Nastepnie podregion radomski ze wzgledu na sasiedztwo z podregionami warszawski
zachodni, kielecki i piotrkowski. Natomiast podregion ostrotecko-siedlecki oddalit si¢
od Warszawy, ze wzgledu na sgsiedztwo podregiondw o znacznie nizszych wartosciach
zmiennych diagnostycznych, podregionéw tomzynskiego, putawskiego, elckiego
(Warszawa miata sgsiadow o lepszej sytuacji gospodarczej niz podregion ostrolec-
ko-siedlecki). Otrzymane ostateczne wartosci miernika pTMR wskazuja na zblizenie
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si¢ warto$ci miernika dla Warszawy i1 podregiondw warszawski zachodni, warszawski
wschodni, ciechanowsko-plocki, radomski oraz oddalenie si¢ podregionu ostrotgcko-
-siedleckiego pod wzgledem poziomu rozwoju od Warszawy (otrzymany zostat klaster
przestrzenny wokdt Warszawy oraz wykluczenie podregionu ostrotecko-siedleckiego).
W nowym rankingu (na podstawie pTMR(W,)) Warszawa pozostata na 1 miejscu.
Podregiony warszawski zachodni oraz ciechanowsko-ptocki rowniez nie zmienity
miejsca w rankingu. Podregiony warszawski wschodni oraz radomski awansowaly
w rankingu (warszawski wschodni awansowat z 24 miejsca na 19, a radomski z 51
na 44 miejsce). Podregion ostrotecko-siedlecki spadt natomiast w rankingu z miejsca
46 na 51. Tendencja do tworzenia si¢ przestrzennych klastrow wynika z tego, ze
ro$nie szansa znalezienia si¢ wymienionych podregionow z wyjatkiem podregionu
ostrotecko-siedleckiego w jednej klasie rozwoju.

Zupelie inaczej wyglada sytuacja w przypadku wojewodztwa lubelskiego.
W tym wojewodztwie wylacznie podregion lubelski ma potencjat rozwojowy. Przy
czym potencjal ten jest na tyle staby, ze podregion lubelski nie wptywa istotnie na
inne podregiony w wojewodztwie. Przejawia si¢ to tym, ze warto$ci zmiennych
diagnostycznych podregionu lubelskiego znacznie przewyzszaja warto$ci zmiennych
podregiondéw putawskiego, bialskiego oraz chelmsko-zamojskiego. Przeksztatcenie
zmiennych diagnostycznych w procedurze wyznaczania pTMR podwyzszy wartosci
wszystkich podregiondéw. Jednak wartosci zmiennych diagnostycznych podregionu
lubelskiego zostang w duzo mniejszym stopniu podwyzszone w poréwnaniu np.
z Warszawg oraz podregionami sgsiadujagcymi z Warszawg ze wzgledu na sasiedztwo
podregionow putawskiego, bialskiego oraz chelmsko-zamojskiego o niskim poziomie
rozwoju. Ma to wptyw na uzyskane warto$ci miernika oraz miejsce tych podregionow
w rankingu. Podregion lubelski spadt w rankingu z miejsca 22 na 31. Mozna stwier-
dzi¢, ze uwzgledniony zostal negatywny wplyw sasiedztwa podregionow o bardzo
niskim poziomie rozwoju. Pozycja w rankingu podregionow bialskiego oraz chetm-
sko-zamojskiego nie zmienita si¢. Oznacza to, ze podregion lubelski nie ma az tak
duzego potencjatu zeby polepszy¢ sytuacje tych podregionéw. Dodatkowo podregiony
te nie sasiaduja z podregionami o wysokim poziomie rozwoju. Dla podregionu putaw-
skiego pozycja w rankingu wzrosta z 59 miejsca na 57 miejsce (wynika to z polozenia
geograficznego tego podregionu).

Przedstawione na rysunku 1 zrdznicowanie przestrzennego taksonomicznego
miernika rozwoju pTMR(W,) wskazuje na istnienie klastrow podregionéw o zblizo-
nym potencjalnym poziomie rozwoju gospodarczego. W przypadku klastrow o dobrej
sytuacji gospodarczej, najwickszym przestrzennie okazat si¢ klaster ztozony z woje-
wodztw lubuskiego, wielkopolskiego i dolnoslaskiego. Gtoéwnymi o$rodkami wzrostu
w tym klastrze sa miasta Poznan oraz Wroctaw. Kolejnym pod wzgledem wielkosci
jest klaster ztozony z podregionéw wojewodztw opolskiego, $laskiego oraz matopol-
skiego. Glownymi o$rodkami wzrostu sg tutaj najwicksze miasta wojewodztwa §la-
skiego oraz miasta Krakow i Opole. Ostatni klaster tworza podregiony wojewodztwa
mazowieckiego. Klaster ten skupiony jest wokol Warszawy i jest najbardziej dyna-
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micznie rozwijajacym si¢ obszarem ze wzgledu na status Warszawy jako stolicy kraju.
W pozostatych wojewddztwach Polski dobrg sytuacja gospodarcza charakteryzuja sie
pojedyncze podregiony. W wojewodztwie zachodnio-pomorskim Szczecin i podregion
szczecinski, w wojewodztwie pomorskim podregion tréjmiejski i gdanski, w woje-
wodztwie kujawsko-pomorskim podregion bydgosko-torunski, w wojewddztwie
16dzkim podregion t6dzki i piotrkowski, w wojewddztwie $wigtokrzyskim podregion
kielecki, w wojewodztwie podlaskim podregion biatostocki, w wojewddztwie lubel-
skim podregion lubelski oraz w wojewodztwie podkarpackim podregion rzeszowski.
Najgorsza sytuacja wystapila w wojewodztwie warminsko-mazurskim, gdzie oddzia-
lywanie miasta Olsztyna jest na tyle stabe, ze wszystkie podregiony wojewodztwa
charakteryzuja si¢ stabg sytuacja gospodarcza.

Oprocz klastrow o dobrej sytuacji gospodarczej, wyr6zni¢ mozna rOwniez znacznie
wigksze pod wzgledem przestrzennym klastry o stabej sytuacji gospodarczej. Pierw-
szy klaster potudniowo-wschodni ztozony jest z podregionéw wojewodztw mazowiec-
kiego, matopolskiego, swietokrzyskiego, lubelskiego i podkarpackiego. W klastrze
tym znajdujg si¢ trzy duze osrodki miejskie, Kielce, Lublin i Rzeszéw. Drugi klaster
pénocno-wschodni tworzg podregiony wojewodztw warminsko-mazurskiego, mazo-
wieckiego 1 podlaskiego. W klastrze tym znajduja si¢ dwa duze osrodki miejskie,
miasto Olsztyn oraz miasto Biatystok. Ostatni, trzeci klaster poéinocno-zachodni
sktada si¢ z podregiondéw wojewodztwa zachodnio-pomorskiego, wielkopolskiego,
pomorskiego 1 kujawsko-pomorskiego. Klaster ten nie posiada silnych osrodkow
miegjskich. Z obszaru klastra nalezy wyltaczyé podregion bydgosko-torunski, ktory
tworzy lokalny obszar wzrostu. Pomimo tego, ze w okreslonych klastrach znajduja sie
duze osrodki miejskie, to nie posiadajg one wystarczajgcego potencjatu do utworzenia
silnych obszaréw wzrostu i ich oddziatywanie ma wylacznie charakter lokalny. Dodat-
kowo o$rodki te rozwijaja si¢ wolniej od osrodkow miejskich nalezacych do klastréw
o dobrej sytuacji gospodarczej, co w przysztosci moze przyczyni¢ si¢ do utrwalania
niskiego poziomu rozwoju gospodarczego wskazanych klastrow.

Wyodrebnienie klastrow o stabej sytuacji gospodarczej pozwala na stwierdzenie
znacznych roéznic w poziomie rozwoju wojewodztwa mazowieckiego. W woje-
wodztwie tym znajduje si¢ najbardziej rozwinigty gospodarczo klaster zwigzany
z Warszawa, jak i podregiony znacznie odstajgce podregion ostrotecko-siedlecki
oraz radomski. Nalezy zwroci¢ tez uwage na stabg sytuacje podregiondéw todzkiego,
sieradzkiego i skierniewickiego w wojewodztwie todzkim. Sytuacja tych podregio-
now jest wyjatkowa, poniewaz potozone sg one pomig¢dzy trzema klastrami o dobrej
sytuacji gospodarczej. Podobnie jest w przypadku podregionu nyskiego, ktéry z kolei
potozony jest pomigdzy dwoma klastrami. Wyjatkowos¢ sytuacji polega na tym, ze
wraz z dynamicznym rozwojem klastréw o dobrej sytuacji gospodarczej, sytuacja tych
podregionéw bedzie si¢ pogarsza¢ ze wzgledu na drenaz zasobow.

Na podstawie podzialu naturalnego otrzymana zostata réwniez klasa o bardzo
niskim poziomie rozwoju. Do klasy tej nalezag podregiony Polski Wschodniej, podre-
gion nowosadecki, krosnienski, przemyski, chetmsko-zamojski, bialski, etcki i suwal-
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ski. W wymienionych podregionach, oprocz stabej sytuacji gospodarczej, wystepuje
dodatkowo tendencja do odptywu najcenniejszych zasobow do innych obszarow.
Oznacza to, ze bez zintensyfikowanej interwencji panstwa i wiadz samorzadowych
wojewddztw podregiony te skazane sg na dalsza degradacje pod wzgledem rozwoju
gospodarczego.

4. WNIOSKI

Realizacja wyznaczonego w artykule celu pozwolita na wypracowanie procedury
konstrukcji przestrzennego taksonomicznego miernika rozwoju pTMR. Potrzeba kon-
strukcji miernika wynika z problemu wystepowania zalezno$ci przestrzennych dla
wigkszosci badanych zjawiskach ekonomicznych. Zaleznosci przestrzenne uwzgled-
nione zostaty w konstrukcji miernika poprzez wykorzystanie potencjalnej sily inte-
rakcji migdzy regionami. Dzigki temu przestrzenny taksonomiczny miernik rozwoju
pozwala na okreslenie tendencji w ksztattowaniu si¢ analizowanych zjawisk, przy
zatozeniu oddzialywania istniejacych mechanizméw przestrzennych.

Zaproponowana konstrukcja miernika zastosowana zostatla w przestrzennej
analizie poziomu rozwoju gospodarczego podregionow w Polsce. Przeprowadzone
badanie pozwolilo na wskazanie tendencji w rozwoju gospodarczym podregionow
w 2011 roku. W wyniku przeprowadzonej analizy dokonano takze identyfikacji
klastrow, zawierajacych podregiony o wysokim albo niskim potencjalnym poziomie
rozwoju gospodarczego. Pelna ocena rozwoju gospodarczego podregionow w Polsce
wymaga glebszej analizy, jednak przeprowadzone badanie jednoznacznie wskazato na
przestrzenng dychotomi¢ rozwoju gospodarczego w Polsce. Obszar klastrow o stabej
sytuacji gospodarczej jest znacznie wigkszy od obszaru o dobrej sytuacji i obejmuje
tereny Polski potnocnej oraz wschodniej. Ustalone tendencje wskazuja na fakt, ze bez
intensywnej, celowej polityki panstwa, roznice w poziomie rozwoju gospodarczego
miedzy tymi obszarami bedg wzrastac.

Przeprowadzona analiza wskazata na uzyteczno$¢ proponowanego miernika,
ktory stanowi uzupehienie zastosowania taksonomicznego miernika rozwoju TMR
W procesie wyjasniania rzeczywistosci ekonomicznej. Wykorzystanie przestrzennego
taksonomicznego miernika rozwoju pozwala na poszerzenie uzyskanych wynikow na
podstawie TMR o wnioski dotyczace tendencji w ksztaltowaniu si¢ analizowanego
zjawiska w ramach postawionego problemu badawczego.

Uniwersytet Mikotaja Kopernika w Toruniu
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ANEKS
Tabela 3.
Wyniki porzadkowania liniowego na podstawie TMR, pTMR(W ;) i pTMR(W )
Podregion TMR Ranga | pTMR(W,) | Ranga |pTMR(W,) | Ranga

m. Warszawa 0,989 1 0,892 1 0,929 1

m. Poznan 0,658 2 0,663 2 0,644 2

trojmiejski 0,596 3 0,542 4 0,572 3

m. Wroctaw 0,552 4 0,549 3 0,546 4

m. Krakow 0,522 5 0,481 8 0,508 5

katowicki 0,476 6 0,532 5 0,500 6
legnicko-glogowski 0,460 7 0,493 7 0,491 7

tyski 0,441 8 0,505 6 0,468 8

warszawski zachodni 0,433 9 0,467 9 0,450 9

m. Szczecin 0,405 10 0,369 14 0,392 12
poznanski 0,397 11 0,413 12 0,408 11
gliwicki 0,394 12 0,465 10 0,424 10
m. £6dz 0,369 13 0,352 17 0,368 13
bydgosko-torunski 0,341 14 0,292 23 0,315 20
rybnicki 0,329 15 0,416 11 0,358 14
bielski 0,327 16 0,387 13 0,349 15
piotrkowski 0,325 17 0,340 18 0,333 18
sosnowiecki 0,320 18 0,354 16 0,337 17
wroctawski 0,320 19 0,357 15 0,337 16
opolski 0,310 20 0,334 20 0,316 19
ciechanowsko-ptocki 0,304 21 0,308 21 0,313 21
lubelski 0,297 22 0,253 31 0,283 23
gorzowski 0,288 23 0,279 27 0,282 25
warszawski wschodni 0,288 24 0,335 19 0,304 22
szczecinski 0,278 25 0,284 24 0,278 26
leszczynski 0,264 26 0,294 22 0,282 24
zielonogorski 0,247 27 0,282 25 0,254 27
kielecki 0,245 28 0,241 34 0,234 34
rzeszowski 0,244 29 0,199 49 0,223 39
biatostocki 0,243 30 0,202 45 0,225 38
czestochowski 0,242 31 0,258 30 0,240 30
koszalinski 0,237 32 0,213 42 0,220 40
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Podregion TMR Ranga | pTMR(W,) | Ranga |pTMR(W,) | Ranga
jeleniogorski 0,236 33 0,269 28 0,246 28
watbrzyski 0,235 34 0,239 35 0,238 32
krakowski 0,230 35 0,245 32 0,234 35
gdanski 0,230 36 0,233 37 0,226 37
o$wiecimski 0,229 37 0,265 29 0,242 29
olsztynski 0,229 38 0,202 46 0,212 43
kaliski 0,224 39 0,242 33 0,239 31
koninski 0,223 40 0,227 38 0,228 36
todzki 0,222 41 0,234 36 0,219 41
bytomski 0,221 42 0,281 26 0,235 33
starogardzki 0,215 43 0,192 50 0,208 44
pilski 0,207 44 0,213 41 0,207 45
sandomiersko-jedrzejowski 0,206 45 0,214 40 0,206 47
ostrotecko-siedlecki 0,206 46 0,192 51 0,207 46
shupski 0,206 47 0,184 53 0,198 48
skierniewicki 0,204 48 0,226 39 0,216 42
tarnobrzeski 0,197 49 0,167 58 0,179 55
stargardzki 0,195 50 0,209 43 0,191 51
radomski 0,194 51 0,207 44 0,198 49
wloctawski 0,192 52 0,188 52 0,179 54
nyski 0,191 53 0,200 47 0,191 50
tomzynski 0,191 54 0,162 59 0,174 58
grudzigdzki 0,188 55 0,181 54 0,175 57
tarnowski 0,188 56 0,172 55 0,185 52
sieradzki 0,186 57 0,199 48 0,184 53
suwalski 0,182 58 0,152 61 0,164 60
putawski 0,177 59 0,168 57 0,178 56
elblaski 0,176 60 0,169 56 0,170 59
nowosadecki 0,163 61 0,152 60 0,162 61
bialski 0,163 62 0,144 62 0,149 62
kro$nienski 0,161 63 0,131 63 0,142 63
chetmsko-zamojski 0,154 64 0,129 64 0,136 64
etcki 0,147 65 0,115 65 0,124 65
przemyski 0,142 66 0,111 66 0,120 66

Zrodto: opracowanie wiasne.
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TAKSONOMICZNY MIERNIK ROZWOJU (TMR) Z UWZGLEDNIENIEM ZALEZNOSCI
PRZESTRZENNYCH

Streszczenie

Tematyka artykulu dotyczy zagadnienia wykorzystania taksonomicznego miernika rozwoju
w przestrzennych analizach ekonomicznych w warunkach wystgpowania zalezno$ci przestrzennych.
Dodatnie zaleznosci przestrzenne obserwowane sg dla wigkszosci zjawisk ekonomicznych. Wymusza to
uwzglednienie tych zaleznos$ci w konstrukcji miernika, w wyniku czego otrzymywany jest przestrzenny
taksonomiczny miernik rozwoju (pTMR). W zwiazku z powyzszym celem artykutu jest wypracowanie
propozycji konstrukcji przestrzennego taksonomicznego miernika rozwoju. Zaleznosci przestrzenne
uwzglednione zostang w konstrukcji miernika poprzez wykorzystanie potencjalnej sily interakcji miedzy
regionami. Dzigki temu przestrzenny taksonomiczny miernik rozwoju pozwala¢ bgdzie na okreslenie
tendencji w ksztaltowaniu si¢ analizowanych zjawisk. Zaproponowana w artykule konstrukcja prze-
strzennego taksonomicznego miernika rozwoju zastosowana zostata w przestrzennym badaniu poziomu
rozwoju gospodarczego podregiondw w Polsce w 2011 roku. Przeprowadzona analiza pozwolilta na oceng
sytuacji gospodarczej w Polsce oraz okreslenie tendencji w rozwoju gospodarczym podregiondw.

Stowa kluczowe: taksonometria, taksonomiczny miernik rozwoju, ekonometria przestrzenna, zalez-
nosci przestrzenne

TAXONOMIC MEASURE OF DEVELOPMENT (TMD) WITH THE INCLUSION
OF SPATIAL DEPENDENCE

Abstract

The subject of the article concerns the question of the use of a taxonomic measure of development
(TMD) in spatial economic analyses under the conditions of spatial dependence. Positive spatial depen-
dence is observed for the majority of economic phenomena. This forces the inclusion of this dependence
in the construction of the measure, thus providing a spatial taxonomic measure of development (sTMD).
Therefore, the aim of this article is to develop a proposal for the construction of a spatial taxonomic
measure of development. Spatial dependence will be taken into account in the design of the meter by
using the potential strength of the interaction between the regions. As a result, a spatial taxonomic
measure of development will allow the trend in the analyzed phenomena to be determined. The construc-
tion of the spatial taxonomic measure of development proposed in the article was applied in the study of
the spatial economic development level of Polish subregions in 2011. The analysis allowed us to assess
the economic situation in Poland and to identify trends in the economic development of subregions.

Keywords: numeric taxonomy, taxonomic measure of development, spatial econometrics, spatial
dependence
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POLSCY STATYSTYCY I MATEMATYCY

STANISEAW MARIAN KOLODZIEJICZYK
(1907-1940)

Stanistaw Marian Kotodziejczyk urodzit si¢ 3 wrzesnia 1907 roku w Cieszynie
jako syn Adama i Anny z Kaluschow. Ojciec Stanistawa, kupiec, urodzit si¢ w Ketach,
a matka w Bialej. Slub zawarli w Bialej w roku 1902. Stanistaw ochrzczony zostat
wedtug obrzadku rzymsko-katolickiego 26 pazdziernika 1907 roku w kosciele
parafialnym pod wezwaniem $w. Marii Magdaleny w Cieszynie. W latach 1913-1917
uczeszczal do czteroklasowej Szkoty Powszechnej im. Stanistawa Hassewicza.
W latach 1917-1925 byt uczniem o$mioklasowego Panstwowego Gimnazjum im.
Antoniego Osuchowskiego w Cieszynie. Egzamin dojrzalo$ci zdat 5 czerwca 1925
roku. Na podstawie tego egzaminu uznano go jednoglo$nie dojrzatym do studiow
w szkotach akademickich z celujacym postepem w matematyce.
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W dniu 18 wrzesnia 1925 zapisat si¢ na studia matematyczne na Wydziale
Filozoficznym Uniwersytetu Jagiellonskiego w Krakowie. Tam w roku akademic-
kim 1927/28 wyshluchal, miedzy innymi, wyktadow dra Jerzego Splawy-Neymana
z rachunku prawdopodobienstwa i statystyki matematyczne;.

Po wystuchaniu dziesigciu trymestrow, z dniem 18 lutego 1929 roku przeniost
si¢ na Wydzial Matematyczno-Przyrodniczy Uniwersytetu Warszawskiego. Tam
w roku akademickim 1928/29 wystuchat, miedzy innymi, wyktadow doc. dra Jerzego
Neymana z matematyki stosowanej i wyktadow doc. dra Aleksandra Rajchmana
z rachunku prawdopodobienstwa, a w roku akademickim 1929/30 czterogodzinnych
wyktadoéw (wraz z ¢wiczeniami) doc. dra Jerzego Neymana z biometryki i wyktadow
doc. dra Aleksandra Rajchmana z rachunku prawdopodobienstwa.

0Od 23 do 29 wrzesnia 1929 uczestniczyt w Pierwszym Kongresie Matematykow
Krajow Stowianskich w Warszawie.

W dniu 7 pazdziernika 1930 roku uzyskat dyplom magistra matematyki na
Wydziale Matematyczno-Przyrodniczym Uniwersytetu Warszawskiego z oceng bardzo
dobra. Temat pracy magisterskiej brzmial: Sprawdzanie hipotezy o statosci prawdo-
podobienstwa na podstawie zasad rachunku wiarogodnosci.

W latach 1929-1930 byl laborantem w Zaktadzie Biometrycznym Instytutu im.
M. Nenckiego. Zakladem tym kierowat Jerzy Neyman.

Od 11 sierpnia 1930 r. do 30 czerwca 1931 r. odbyt czynng stuzbe wojskows jako
szeregowy niezawodowy w Szkole Podchorazych Rezerwy Kawalerii w Grudziadzu,
a od 1 lipca 1931 r. do 16 wrze$nia 1931 r. w 22 Pulku Utanéw Podkarpackich
stacjonujacego w garnizonie Brody (obwdd lwowski).

Po odbyciu stuzby wojskowej, od 1 pazdziernika 1931 r. otrzymatl roczne sty-
pendium Funduszu Kultury Narodowej na specjalne studia w zakresie rachunku
prawdopodobienstwa i statystyki matematycznej. Od 23 do 26 wrzesnia 1931 r. brat
udziat w II Zjezdzie Matematykow Polskich w Wilnie oraz byt instruktorem spiso-
wym przy przeprowadzonym w dniu 9 grudnia 1931 r. Drugim Powszechnym Spisie
Ludnosci Rzeczypospolitej Polskiej. Za t¢ honorowa prace otrzymat srebrng odznake
,Za Ofiarng Prace”.

Od dnia 1 kwietnia 1932 roku do dnia 30 wrzes$nia 1932 r. pracowat w charakterze
asystenta wolontariusza (bez wynagrodzenia) w Zaktadzie Statystyki Matematycznej
na Wydziale Ogrodniczym Szkoly Gléwnej Gospodarstwa Wiejskiego. Od 1 pazdzier-
nika 1932 roku uzyskat w tym Zakladzie stanowisko starszego asystenta kontrakto-
wego, a od 1pazdziernika 1934 roku zostat wyktadowca.

Zaktad ten zorganizowat Jerzy Neyman w roku 1928 i kierowal nim do roku
1936. Po wyjezdzie Neymana do Anglii, w roku akademickim 1936/37 Zaktadem
kierowata dr Karolina Iwaszkiewicz, a nastgpnie kuratorem Zaktadu byt prof. dr
Michat Korczewski, dziekan Wydziatu Ogrodniczego. Stanistaw Kotodziejczyk pro-
wadzit wyktady i ¢wiczenia z matematyki wyzszej, z teorii statystyki oraz zastosowan
statystyki matematycznej do dzialdw specjalnych na Wydziatach Ogrodniczym i Rol-
niczym SGGW.
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W roku 1935, Zarzad Instytutu im. M. Nenckiego przyznat Stanistawowi Koto-
dziejczykowi nagrode im. S. Kuczkowskiego (zt 200) za prace z zakresu statystyki
matematyczne;j.

W roku 1939 uzyskal na Uniwersytecie Warszawskim doktorat z filozofii w zakre-
sie matematyki na podstawie pracy O pewnej klasie hipotez statystycznych zwigzanych
z metodq najmniejszych kwadratow (patrz [5] i [6]). Promocja na stopien doktora
odbyta si¢ 12 czerwca 1939 r.

Jest autorem lub wspotautorem dziesigciu prac opublikowanych. Byt czlonkiem
Polskiego Towarzystwa Matematycznego i Polskiego Towarzystwa Statystycznego.
Nie byt zonaty. Zmobilizowany jako podporucznik kawalerii, rezerwista, brat udziat
w sktadzie 22 Putku Utanéw Podkarpackich w kampanii wrzesniowej 1939 roku, trafit
do niewoli sowieckiej i zostal zamordowany wiosng 1940 roku w Katyniu.

PRACE OPUBLIKOWANE:

[1] Uber die Glaubwiirdigkeit gewisser Hypothesen, Sprawozdania z Pierwszego Kongresu Matematy-
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1930.

[2] La vérification de I’hypothése sur la constance des probabilités, Rocznik Polskiego Towarzystwa
Matematycznego (Annales de la Société Polonaise de Mathématique), 9, 1930, 60-71.

[3] O ekstremum paraboli regresji, Kwartalnik Statystyczny, 10 (2-3),1933, 319-323.
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Instytutu Meteorologicznego, Tom 6, Warszawa 1935, (wspotautor: L. Bartnicki).

[9] Sulla soluzione generale dell’equazione dei capitali accumulati, Giornale dell’Istituto Italiano degli
Attuari, An. 9 (2), 1938.

[10] Sull’equazione del premio di risparmio nel caso di una legge generale di capitalizzazione, Giornale
dell’Istituto Italiano degli Attuari, An. 9 (4), 1938.
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WACLAW KOZAKIEWICZ
(1911 — 1959)

Wactaw Kozakiewicz urodzit si¢ 23 stycznia 1911 roku w Warszawie. Marczew-
ski (1969) podaje, ze Wactaw Kozakiewicz urodzit si¢ w Ztotnikach koto Jedrzejowa.
Tymczasem we wlasnor¢cznie napisanym i podpisanym zyciorysie, umieszczonym na
odwrocie podania z dnia 5 wrzeénia 1929 roku kierowanego do Jego Magnificencji
Rektora Uniwersytetu Warszawskiego, w ktorym prosi o zaliczenie go w poczet
studentow Uniwersytetu Warszawskiego na Wydziale Matematyczno-Przyrodniczym
pisze: Urodzitem si¢ 23 stycznia 1911 . w Warszawie, ochrzczony zostatem we wsi
Zlotiki powiatu Jedrzejowskiego. Rowniez w Swiadectwie Urodzin sporzadzonym
przez proboszcza Parafii Ztotniki w dniu 8 lipca 1911 r. stwierdza si¢, ze Wactaw
Kozakiewicz urodzit si¢ 23 stycznia 1911 roku w Warszawie.

Byt synem Jana Mieczystawa (1882—1945), inzyniera-technologa, nauczyciela
matematyki i fizyki i dyrektora Gimnazjum im. Mikotaja Reya w Warszawie, oraz
Taidy Marii Anny z Trészynskich.
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Od 1 wrzesnia 1920 roku byt uczniem Gimnazjum im. Mikotaja Reya w Warsza-
wie. Po zdaniu egzaminu dojrzatosci typu humanistycznego, w dniu 21 maja 1929
roku otrzymat Swiadectwo Dojrzatosci. Interesujacy jest fakt, ze Waclaw Kozakiewicz
nie zdawat na maturze egzaminu z matematyki, natomiast w Swiadectwie Dojrzatosci
zapisano, ze w klasach VI-VIII uzyskat bardzo dobra ocen¢ roczng z matematyki.

W dniu 5 wrzesnia 1929 roku ztozyt dokumenty na Wydziat Matematyczno-Przy-
rodniczy Uniwersytetu Warszawskiego stwierdzajac: Obecnie gorgcym moim pragnie-
niem jest studiowac¢ nauki Sciste, wobec czego staram si¢ o przyjecie na Wydzial
Matematyczno-Przyrodniczy Uniwersytetu Warszawskiego. W dniu 1 pazdziernika
1929 roku rozpoczal studia matematyczne na Uniwersytecie Warszawskim. Pracowat
w studenckim Kole Matematyczno-Fizycznym i przez rok byt jego wiceprezesem.
Wykladow z analizy matematycznej, teorii mnogosci i teorii liczb shuchat u Wactawa
Sierpinskiego, wyktadéw z zasad logiki matematycznej u Jana Lukasiewicza, z alge-
bry wyzszej i teorii wyznacznikéw u Samuela Dicksteina, wykladoéw z teorii funkcji
analitycznych u Stanistawa Saksa, wyktadow z réwnan rozniczkowych u Ottona
Nikodyma, z teorii prawdopodobienstwa u Aleksandra Rajchmana oraz wybranych
rozdziatow teorii funkcji analitycznych i seminarium z teorii funkcji analitycznych
u Stefana Mazurkiewicza. Interesowat si¢ poczatkowo teorig funkcji analitycznych,
nastgpnie teorig prawdopodobienstwa i statystyka matematyczng. Byt uczniem przede
wszystkim Stefana Mazurkiewicza. W dniu 7 listopada 1933 roku przyznano mu
dyplom magisterski.

W roku akademickim 1933/34 studiowat na Rocznym Studium Pedagogicznym
na Wydziale Humanistycznym Uniwersytetu Warszawskiego.

Od 1 listopada 1933 roku do 31 pazdziernika 1938 roku byt starszym asystentem
w Zakladzie Statystyki Matematycznej na Wydziale Ogrodniczym Szkoly Glownej
Gospodarstwa Wiejskiego (SGGW) w Warszawie, kierowanym przez znakomitego
statystyka Jerzego Sptawg —Neymana.

Doktoryzowal si¢ na Uniwersytecie Warszawskim. W dniu 12 grudnia 1935 roku
ztozyt egzamin z matematyki i mechaniki teoretycznej na stopien doktora matematyki.
Doktorat uzyskat w roku 1936. Promotorem byt profesor Stefan Mazurkiewicz.

W listopadzie 1938 roku wyjechat jako stypendysta Funduszu Kultury Narodo-
wej do Francji, gdzie zastata go wojna. Najpierw stuzyt w utworzonym tam wojsku
polskim, a w roku 1944 z okupowanej Francji przedostat si¢ przez Hiszpani¢ do
Kanady.

Od roku 1945 wykladal matematyke na uniwersytecie prowincji Saskatchewan
w Saskatoon w Kanadzie, od roku 1949 jako profesor — na uniwersytecie francuskim
w Montrealu. Byt bratem Stefana, profesora historii sztuki Uniwersytetu Warszaw-
skiego.

Zmart na zawal serca w Montrealu w dniu 8 marca 1959 roku, pozostawiajac zong
Naonnie, Kanadyjke, i syna.
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* Marczewski E., Kozakiewicz Wactaw (1911-1959), w: Polski Stownik Biograficzny, Tom XIV,
Zaktad Narodowy im. Ossolinskich, Wydawnictwo PAN, Wroctaw-Warszawa-Krakow, 1968—1969,
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RECENZIJA KSIAZKI PT. ,ANALIZA KOINTEGRACYJNA
W MAKROMODELOWANIU”
POD RED. NAUK. ALEKSANDRA WELFE, WYDANEJ PRZEZ POLSKIE
WYDAWNICTWO EKONOMICZNE, WARSZAWA, 2013

Od czasu opublikowania przez Engle’a i Grangera (1987) artykulu wprowadzaja-
cego koncepcje kointegracji proceséw ekonomicznych i ich modelowania za pomoca
modelu korekty bledem oraz uzyskania przez nich Nagrody Nobla w 2003 r. pojawila
si¢ niezliczona liczba prac stosujgcych t¢ koncepcje i — odpowiednio mniejsza, ale
roOwniez znaczna — liczba opracowan rozwijajacych metody modelowania, estymacji
1 testowania kointegracji proceséw stochastycznych (Johansen, 2004). W ekonometrii
rola kointegracji polega przede wszystkim na umozliwieniu modelowania i progno-
zowania procesOw niestacjonarnych, jak réwniez wyodrebnieniu w modelach stanu
rownowagi dlugookresowej w systemach gospodarczych i krotkookresowych odchy-
len od tego stanu (Hendry, 2008).

Znaczenie publikacji pt. Analiza kointegracyjna w makromodelowaniu polega
na tworczym wykorzystaniu koncepcji kointegracji w makroekonometrii stosowane;j
realizowanej na najwyzszym $wiatowym poziomie. Jest ona podsumowujacym rezul-
tatem wieloletnich prac zespotu Aleksandra Welfe w zakresie modelowania zaleznosci
ekonomicznych w skali makro z wykorzystaniem zaawansowanej analizy kointegracji.
Kolejne rozdzialy pracy zostaly napisane przez nastepujace osoby: Aleksander Welfe
— rozdzialy 1,2,3,4,5; Michal Majsterek — rozdziaty 1,2,3, Piotr K¢blowski — roz-
dziat 4, Piotr Karp — rozdziat 5.

Omawiana praca stanowi wyczerpujaca i wazna pozycje z zakresu analizy koin-
tegracji 1 jej zastosowan. Dwa pierwsze rozdzialy obejmujg podsumowanie metod
analizy kointgracji w ujeciu jedno i wielowymiarowym i to zarowno w odniesieniu
do procesow typu I(1), jak i znacznie bardziej skomplikowanych procesow typu I(2).
Zawieraja one celowy przeglad literatury, omoéwienie metod szczegdétowych, a takze
wyniki autorskich badan nad kwestiami metodologicznymi, jak na przyklad stabil-
no$¢ modeli dynamicznych. W rozdziatach III i IV przedstawione zostaly interesujace
zastosowania omawianych zagadnien teoretycznych do modelowania inflacji i obiegu
pieniadza w gospodarce, jak rowniez do analizy kursu walutowego i wyznaczenia
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jego poziomu rownowagi. Omawiane przyktady majg istotne implikacje praktyczne,
mozliwe do wykorzystania przy podejmowaniu tak istotnych decyzji, jak dtugookre-
sowy cel inflacyjny czy rownowaga kursu walutowego. W rozdziale ostatnim analiza
kointegracyjna zastosowana zostala do konstrukcji makromodelu gospodarki polskiej
WK2009, w ktérym wykorzystano zarowno ekonomiczne zaleznosci dlugookresowe
jak 1 krotkookresowe. Wszystkie restrykcje natozone na parametry modelu wynikaja
bezposrednio z teorii ekonomii. Omawiany makromodel jest wykorzystywany do
budowy prognoz makroekonomicznych.

Bibliografia zawarta w ksigzce jest dos¢ skondensowana i obejmuje wybrane acz
istotne pozycje dotyczace metodologicznych i interpretacyjnych aspektow modelowa-
nia procesOw posiadajacych wiasnosci integracji i kointegracji. Odniesienia do niej
pojawiajg si¢ w kolejnych podrozdziatach, co znaczaco utatwia prace.

Ta interesujgca ksigzka ma nade wszystko charakter naukowy i jako taka moze
shuzyé, w catosci lub czesciowo, zarowno studentom kierunkéw ekonomicznych,
zwlaszcza na poziomie studiéw II i III stopnia, jak i pracownikom naukowym oraz
praktykom gospodarczym podejmujacym decyzje w skali makroekonomiczne;.
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RECENZJA KSIAZKI BOGUMILA KAMINSKIEGO PT. ,,PODEJSCIE
WIELOAGENTOWE DO MODELOWANIA RYNKOW. METODY
I ZASTOSOWANIA”, WYDANEJ PRZEZ OFICYNE WYDAWNICZA SGH,
WARSZAWA, 2012

Symulacje wieloagentowe zdobywaja obecnie wielu zwolennikow w naukach
spotecznych — nie tylko w ekonomii, lecz takze w naukach politycznych, naukach
o bezpieczenstwie 1 obronnoS$ci, antropologii, etnografii, archeologii, socjologii,
demografii, czy geografii ludnosci. Mozliwosci eksperymentowania komputerowego
in silico, analizowania na tej podstawie mikropodstaw obserwowanych zjawisk,
mechanizmoéw przyczynowych i sprzezen zwrotnych, oraz formutowania nowych
hipotez badawczych, pozwalaja wyj$¢ poza sztywne ramy wyznaczane przez modele
czysto analityczne lub empiryczne. Elastyczno$¢ podejscia wieloagentowego pozwala
wykorzysta¢ wyniki modelowania na wiele niestandardowych sposobow: J. Epstein
(2008) wymienia szesnascie zastosowan poza predykcja — od wyjasniania zjawisk,
przez opisywanie ich dynamiki, niepewnosci oraz sugerowanie analogii, po edukacje
opinii publicznej i ,,dyscyplinowanie dialogu politycznego”.

Z drugiej strony, w przypadku podej$cia wieloagentowego istnieje spore ryzyko
oderwania si¢ budowanych modeli od rzeczywistosci spotecznej, ktérg majg opisy-
waé. Aby temu zapobiec, konieczne jest poddanie procesu modelowania rygorom
metody naukowej, takim jak stawianie i weryfikacja hipotez, zaréwno ilosciowych
i jakosciowych. Poniewaz metodologia badan wieloagentowych wciaz sie rozwija,
konieczne jest opracowanie szczegdtowych technik pozwalajacych na analizowanie
wynikoéw budowanych modeli. To wlasnie aspektom metodologicznym poswigcona
jest w glownej mierze unikatowa na polskim rynku ksigzka Bogumita Kaminskiego,
podsumowujaca szereg badan prowadzonych przez autora w Szkole Gtownej Handlo-
wej w Warszawie.

Ksigzka podzielona jest na trzy czesci: koncepcyjno-metodologiczng (rozdziaty
1-3), aplikacyjng (rozdziaty 4-7), oraz uzupehienia i dodatki. Rozdziat 1 zawiera
wprowadzenie do modelowania wieloagentowego, zilustrowane klasycznym mode-
lem segregacji rasowej Schellinga oraz wybranymi modelami rynkoéw. Poszczegolne
aspekty konstrukcji i badania wlasnosci symulacji wieloagentowych prezentowane
sa w rozdziale 2. Z punktu widzenia wkladu do literatury przedmiotu kluczowy
jest rozdziat 3, poswiecony oryginalnym, probabilistycznym metodom weryfikacji
hipotez o wynikach modelowania. Szczegolny nacisk ktadziony jest na projektowa-
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nie eksperymentéw symulacyjnych oraz role metamodeli — gtownie statystycznych
modeli opisujacych relacje migdzy wejSciami (parametrami) modelu symulacyjnego,
a wybrang zmienng wyjsciowa.

W drugiej czesci ksigzki prezentowane sg kolejne etapy budowy wieloagento-
wego modelu rynku telekomunikacyjnego. Proces rozpoczyna prosty model duopolu
(rozdziat 4), ktéry uogolniony zostaje nastgpnie na przypadek z wieloma operatorami
(rozdziat 5). Najpetniejszy wariant modelu, zaktadajacy dodatkowo heterogenicznosé
klientow (rozdzial 6), opisywany jest z wykorzystaniem aparatu analitycznego zapro-
ponowanego w pierwszej czesci. Podsumowanie i wnioski koncowe przedstawione sg
w rozdziale 7. Dodatki zawieraja dyskusj¢ dotyczaca implementacji i dokumentacji
modeli wieloagentowych w §wietle standardu ODD — Overview, Design concepts,
Details (dodatek A), kody programéw w jezykach R i1 Java dla wybranych symulacji
(dodatek B), oraz szczegdtowe wyniki modelowania (dodatki C—E).

Cytowana literatura jest bardzo bogata, zwlaszcza w odniesieniu do prac
z dziedziny badan operacyjnych. Pewien niedosyt pozostawia natomiast dyskusja
statystycznych metod metamodelowania (s. 90), pomijajaca gtowny nurt bayesow-
skiego opisu i analizy Zrodel niepewnosci w modelach ztozonych. Wspomniany
W pracy kriging zainspirowal dynamiczny rozwdj emulatorow (metamodeli) sto-
chastycznych opartych na procesach gaussowskich. Czotowe prace z tego nurtu,
powstate w zespole A. O’Hagana (Kennedy i O’Hagan, 2001; Oakley i O’Hagan,
2002), poruszaja takie kwestie, jak analiza niepewnosci i wrazliwo$ci, kalibracja
statystyczna, czy problem niedopasowania modelu symulacyjnego do rzeczywistosci
(model discrepancy/inadequacy). Ro6wnolegle rozwijaly sie¢ takie techniki, jak metoda
scalenia bayesowskiego (Bayesian melding, Poole i Raftery, 2000, z pdzniejszymi
uogolnieniami), czy liniowe podejscie bayesowskie (Bayes linear approach, Vernon
iin., 2010). W tym ostatnim przypadku, metody tzw. dopasowywania historii (history
matching) pozwalaja na systematyczne przeszukiwanie przestrzeni parametrow
modelu.

W ksigzce zwraca uwage bardzo staranne opracowanie redakcyjne. Notacja mate-
matyczna jest spojna i drobiazgowa, a lapsusy jezykowe sa wylacznie incydentalne.
Wiekszo$¢ ksiazki jest napisana przystepnym jezykiem; jedynie w metodologiczne;j
sekcji 3.2 prezentacja jest mocno skondensowana i wymaga bardzo uwaznej lektury.
W tym przypadku, czytelnicy niespecjalizujacy si¢ w rachunku prawdopodobienstwa
skorzystaliby niewatpliwie z bardziej intuicyjnej dyskusji dotyczacej wprowadzanych
poje¢ i dowodzonych twierdzen.

Niezaleznie od wspomnianych detali, rola ksigzki Bogumita Kaminskiego na
polskim rynku naukowym jest nie do przecenienia. Walory edukacyjne, zwlaszcza
pierwszej czg$ci, oraz precyzja opisu sprawiajg, ze tekst moze stanowié¢ ogolne
wprowadzenie do problematyki modelowania wieloagentowego dla szerszej grupy
czytelnikow. Oryginalny wktad autora w obszarze testowania hipotez az prosi sig¢
o publikacje w formie artykulu w renomowanym czasopismie mi¢dzynarodowym.
Ksiazka jest tego warta: tylko poprzez rozwoj rygorystycznych metod analiz wynikéw
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modeli mozna sprawi¢, ze podej$cie wicloagentowe bedzie w pelni moglto — cytujac
J. Epsteina (2008) — ,,propagowa¢ naukowe nawyki umystu”.
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Recenzowana ksigzka sktada si¢ ze wstepu, czterech rozdziatow, zawiera tez spis
cytowanej literatury. Warta jest szczegélnej uwagi gdyz ksigzki polskich autorow
nieczesto publikowane sg w obcych jezykach przez zagranicznych wydawcow.

W rozdziale pierwszym The specificity of the economic measurement Autor
skupia si¢ na znaczeniu pomiaru w badaniach ekonomicznych. Zwraca uwage na
fakt, iz w badaniach zjawisk ekonomicznych coraz czeséciej pojawia si¢ konieczno$¢
wykorzystania zmiennych jakos$ciowych — badz to w postaci zmiennych opisujacych
rzeczywisto$¢ ekonomiczng w postaci materiatu statystycznego zapisanego w postaci
rang (zdaniem Autora ten ostatni moze réwniez by¢ uzytecznym podejsciem w przy-
padku gdy dane iloSciowe zawieraja obserwacje nietypowe, mocno odbiegajace od
centrum rozktadu) badz tez wrgcz zmienne dychotomiczne (zer-jedynkowe, kodu-
jace wystepowanie okreslonego wariantu cechy jakosciowej). W rozwazaniach
nad problematyka pomiaru w ekonomii Autor wprowadza pojecie econometrology
(moze bezpieczniej byloby zapisaé¢ econo-metrology dla uniknigcia u czytelnika
skojarzenia z zapisem ekonometro-logy mogacym sugerowac, ze chodzi tu o jaka$
nauke o ekonometrii; Autor napomyka dalej, ze traktuje pojecia ekonometrology
oraz economic metrology jako synonimy). Autor podkresla, za Oskarem Lange,
znaczenie rozroznienia na zasoby (oznaczane W) oraz strumienie (zasob policzony
na jednostke czasu WT!; tu niestety redaktor zgubit wykladnik oznaczajgc zasob
symbolem WT-1). W tym miejscu w naturalny sposob pojawia si¢ koniecznos$¢
odwotania si¢ do skal pomiarowych: nominalnej, porzadkowej, przedziatowe;j i ilora-
zowej. Charakterystykg zmiennych mierzonych na tych skalach konczy si¢ rozdziat
pierwszy.

Rozdziat drugi The features and quality processes in economics kontynuuje analize
poréwnawcza wlasciwosci (oraz zawartosci informacyjnej) zmiennych mierzonych na
roznych skalach, ze szczeg6lng uwaga skupiona na skalach tzw. stabych tj. nominal-
nej i porzadkowej. Nawigzujac do zatozen metody najmniejszych kwadratow Autor
stawia teze, ze przeksztalcenie zmiennej mierzonej na skali porzadkowej w zmienna
dychotomiczng (zwigzane wszakze z utrata informacji) moze okazac si¢ uzyteczna
w analizie regres;ji.
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Zauwazajgc w rozdziale trzecim pt. Correlation of features and quality processes,
ze zmienne mierzone na skalach stabych nie powinny by¢ analizowane za pomoca
narzgdzi korelacji i regresji Autor pokazuje, ze dla zmiennych X 1 Y opisujacych
materiatow statystyczny w postaci kolejnych (cho¢ niekoniecznie uporzadkowanych)
liczb naturalnych wspoétczynnik korelacji rang Spearmana da si¢ wyprowadzi¢ jako
zastosowanie zwyklego wspodlczynnika korelacji Pearsona do zmiennych X i Y.
W dalszej czesci rozdzialu spotykamy autorska propozycje wspolczynnika asocjacji
charakteryzujgcego zwiazek cech opisanych za pomocg zmiennych dychotomicznych
(zero-jedynkowych). Opracowawszy taki materiat statystyczny w postaci tablicy wzo-
rowanej na tablicy korelacyjnej dla dwoch zmiennych Autor proponuje wspotczynnik
asocjacji cech, podobnie do wspolczynnika Spearmana nawigzujacy do koncepcji
wspoélczynnika Pearsona. Przy okazji Autor wskazuje, ze tam, gdzie mozliwe jest
proste przeksztatcenie danych rangowych w dychotomiczne — cho¢ zwigzane z pewna
utratg informacji — zwigksza szans¢ wykorzystania ich w modelach regresyjnych. Roz-
dzial zakonczony jest przyktadem zastosowania wspoiczynnika asocjacji, pokazujace
ze policzony z tablicy korelacji wspdfczynnik asocjacji jest rownowazny wspotczyn-
nikowi Pearsona wyznaczonemu na podstawie szczegdélowych wartosci zmiennych
XiY.

Rozdzial czwarty pt. The regression model in the analysis of the attributes and
quality processes rozpoczyna si¢ od prezentacji koncepcji rGwnania regresji w wer-
sjach liniowej oraz liniowej wzgledem parametrow. Nastgpnie Autor powraca do
tematyki zmiennych dychotomicznych wystepujacych w charakterze zmiennych
objasnianych pokazujac, ze zwykty model liniowy moze generowac prognozy wykra-
czajace poza przedziat [0;1]. W kolejnym paragrafie Autor analizuje transformacje
pozwalajace przeksztalci¢ zmienne z warto§ciami ,,ocenzurowanymi” do przedziatu
np. [0;1] w zmienne zmieniajace si¢ bez ograniczen z gory czy z dotu, zgodnie za
zatozeniami klasycznej metody najmniejszych kwadratow. Wywody zilustrowane sg
licznymi przyktadami réwnan regresji oszacowanych po dokonaniu zaproponowanych
wczesniej transformacji zmiennych.

Podsumowujac wypada stwierdzi¢, ze na 63 stronach Autor omawia szeroki
i zr6znicowany zakres tematdéw, wymagajacy starannej lektury. Z obowiazku recen-
zenta winieniem zauwazy¢, ze lektura bylaby latwiejsza gdyby redaktor wydawnic-
twa staranniej wykonat swoje zadanie. Na zakonczenie warto podkresli¢, ze tytuty
polskich pozycji bibliografii zostaty przettumaczone na jezyk angielski, co pozwala
obcojezycznemu czytelnikowi uzyska¢ orientacyjng wiedzg o zawartosci bez wnikania
w ich polski tekst.
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