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PRZEGLAD STATYSTYCZNY
R.LXI - ZESZYT 4 - 2014

EMIL PANEK

MODEL GOSPODARKI GALE’A ZE ZMIENNA TECHNOLOGIA,
ROSNACA EFEKTYWNOSCIA PRODUKCJI I SZCZEGOLNA POSTACIA
KRYTERIUM WZROSTU. ,,SEABY” EFEKT MAGISTRALI

1. WSTEP

W pracach Panek (2014a, 2014b) przedstawiono model wzrostu niestacjonarnej
gospodarki typu Gale’a z rosnaca efektywnoscia produkcji na magistrali, w ktérym
do oceny procesow wzrostu postuzyla (mierzona w cenach von Neumanna) warto$¢
produkcji wytworzonej w ostatnim okresie ustalonego horyzontu 7' = {0,1, ..., #}
funkcjonowania gospodarki (zadanie wzrostu docelowego). W niniejszym artykule
prezentujemy tzw. ,,stabg” wersj¢ twierdzenia o magistrali w modelu niestacjonar-
nej gospodarki typu Gale’a, w ktorym role kryteriow wzrostu gra laczna wartosé
produkcji (mierzonej w cenach von Neumanna) wytworzonej w catym horyzoncie 7.

Pokazujemy, ze w niestacjonarnej gospodarce Gale’a ze zmienna technologia,
mimo zmiany kryterium wzrostu, w dlugich okresach czasu optymalne procesy “’pra-
wie zawsze™! przebiegaja w dowolnie bliskim otoczeniu $ciezek wzrostu zwanych
magistralami (w szczegdlnosci, po takich §ciezkach).

2. MODEL

Zakladamy, ze czas ¢ zmienia si¢ skokowo, ¢t = 0, 1, 2, .... . W gospodarce
wytwarza si¢ i zuzywa n < +oo towarow. Przez x(t) = (x(?),...,x,(f)) = 0 oznaczamy
wektor towaré6w zuzywanych w gospodarce w okresie ¢ (wektor naktadow), przez
y(@) = 0n(0),...,y,(H)) = 0 oznaczamy wektor towarOw wytwarzanych w tym okresie
w gospodarce (wektor produkcji). Jezeli z wektora naktadow x(f) mozna wytworzy¢
wektor produkcji y(f), wowczas moéwimy, ze para (x(¢), y(f)) opisuje technologicznie
dopuszczalny proces produkcji. Zbior wszystkich technologicznie dopuszczalnych
proceséw produkcji w gospodarce w okresie ¢ oznaczamy przez Z(t) € R%™. Warunek
(x(2), y(¢)) € Z(t) (rbwnowaznie: (x, y) € Z(t)) oznacza, ze w okresie ¢ z nakltadow

1 Tzn. we wszystkich okresach horyzontu T za wyjatkiem ich skoficzonej liczby, niezaleznej od
dhugosci horyzontu.
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x(¢#) w gospodarce mozliwe jest wytworzenie produkcji y(¢). Przestrzenie produkcyjne
Z(1), t=0, 1, 2,..., majg nastepujgce wlasnosci’:

(G1) V(xt,yY) e Z() V(x%,¥?) € Z(t) Va, B = O((ax + Bx?, ay' + By?) € Z(1)).
(G2) V(x,y) € Z(t) (x = 0 = y = 0).

(G V(x,y)eZ(O)Vx' Z2xv0sy =y ((x,y)eZ(®).

(G4) Zbiory Z(t) s3 domknigte w R2",

G5 Zt)cZ(t+1),t=01,..,t; — 1.

Zauwazmy, ze jezeli 0 # (x, y) € Z(t), to zgodnie z (2) x # 0. Interesuja nas
wylacznie takie niezerowe (nietrywialne) procesy. Liczbe

a(x(t),y(t)) =max {a| ax(t) = y(t)}

nazywamy optymalnym wskaznikiem technologicznej efektywno$ci procesu
(x(?), ¥(®)) € Z(t)\{0} Funkcja a jest ciagta i dodatnio jednorodna stopnia 0 na obsza-
rze okreslonosci (Panek, 2003, tw. 5.2). Liczbe

(e = MaAX (x y)ez(0)\ (0} X (X, V)

nazywamy optymalnym wskaznikiem technologicznej efektywnosci produkeji w nie-
stacjonarnej gospodarce Gale’a w okresie t. Przy przyjetych zatozeniach, w kazdym
okresie ¢ istnieje taki proces produkcji (£(2),7(1)) € Z(t), ze a(x(t), () = au,,

zob. Panek (2013, tw.2) . Nazywamy go optymalnym procesem produkcji w okresie
t. Wobec dodatniej jednorodnosci stopnia 0 funkcji a, w kazdym okresie ¢ proces ten
jest okreslony z doktadnos$cia do struktury:

VA > 0Vt (a(Ax(t), 1y(t)) = a(x(6), (D)) = au,).

2 Zob. Panek (2014a). Z interpretacja ekonomiczng i niektorymi innymi wlasnosciami podobnych
przestrzeni produkcyjnych typu Gale’a mozna zapozna¢ si¢ np. w pracy Panek (2003, rozdz.5). W sensie
geometrycznym sg one stozkami domknigtymi w R” (zawartymi w R}) z wierzchotkami w 0.
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Nietrudno zauwazy¢, ze wobec (GS5): ay 41 > oy, t =0, 1,2,... . Jezeli w szcze-
golnosci ay,, > 1, wtedy o gospodarce mowimy, ze jest produktywna w okresie ¢.
Gospodarke Gale’a nazywamy produktywna, jezeli jest produktywna w kazdym
okresie t = 0, 1, 2,... . Zakladamy ponadto, ze w niestacjonarnej gospodarce Gale’a
przestrzenie produkcyjne Z(¢), t = 0, 1, 2,... , spetniajg tzw. warunek regularnosci:

(G6) W optymalnym procesie produkcji wytwarzane sg wszystkie towary (Gale,
1956; Makarow, Rubinow, 1973; Panek, 2003, rozdz. 5). Z warunku tego oraz (G3)
wynika, ze

vt 3(x(t), ¥(t)) € Z(t) (ap,x(t) = y(t) > 0). )

Oznaczajac przez p(t) = (p(9),..., p,(f) = 0 wektor cen towaréw w okresie ¢ oraz
biorac dowolny proces (x(¢), y(¢)) € Z(f) mozemy zdefiniowa¢ nastepujaca liczbe:

B(x(0),y(©),p(®) = %

(tam gdzie jest okreslona), ktorg nazywamy wskaznikiem ekonomicznej efektywnosci
procesu (x(7), y(¢)) przy cenach p(f) (tutaj i wszedzie dalej symbol {a, b) oznacza
iloczyn skalarny wektorow a, b: (a,b) = Y;a; b;). Mozna udowodni¢, ze w regu-
larnej, niestacjonarnej gospodarce Gale’a w kazdym okresie ¢ istniejg takie ceny
p(t) = 0, przy ktorych:

B(x(®), (), (1)) = max e yezino By, p(0) = am, 2

Panek (2003, tw. 5.3)3. O trojce {aM,t, (f(t),}‘/(t)), ﬁ(t)} mowimy, ze opisuje stan
chwilowej rownowagi von Neumanna w niestacjonarnej gospodarce Gale’a*. Ceny
rownowagi chwilowej p(t) nazywamy cenami von Neumanna w momencie . Podob-
nie jak optymalny proces produkcji (%(t),¥(t)), sa one okreslone z doktadnoscia do
struktury (mnozenia przez dowolng liczbg dodatnia). Interesuje nas niestacjonarna
gospodarka, w ktorej ceny von Neumanna sg nierosngce>:

3 Zob. takze Panek (2014a, przypis 2).

4 W rownowadze takiej dochodzi do zrownania ekonomicznej efektywnosci produkcji z efektyw-
noscia technologiczna na najwyzszym, mozliwym do osiggni¢cia przez gospodarke poziomie.

5 Zob. Panek (2014a, 2014b). Wobec tego, ze ceny gospodarce Gale’a sg okres$lone z doktadnoscig
do struktury, warunek ten zachodzi np. gdy w kazdym okresie ¢ ceny p(t) sa dodatnie.
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(G7) vt (p(t +1) = p(1)).

Wezmy dowolny okres ¢, < +ow0. Przez T = {0,1,,..., ¢;} oznaczamy zbior okre-
sow czasu, ktory nazywamy horyzontem gospodarki (dtugosci #). Gospodarka jest
zamknieta w tym sensie, ze naktady x(¢ + 1) (ponoszone w okresie nastgpnym) moga
pochodzi¢ w niej wytacznie z produkeji y(7) (wytworzonej w okresie poprzednim), czyli
x(t+ 1) £ y(t), a stad i z (G3) wynika, ze

(y@®),yt+1) € Z(t+1), t=01,...t;—1 (3)

Niech
y(0)=y°>0 4)

bedzie danym (ustalonym) wektorem produkcji w okresie ¢ = 0. Cigg wektorow
produkciji {¥(O)};L, spetniajacy warunki (3), (4) nazywamy (%, #,) — dopuszezalnym

procesem wzrostu (lub (39, ¢,) — dopuszczalng trajektorig produkcji) w niestacjonarnej
gospodarce Gale’a. Przy przyjetych zatozeniach procesy takie istnieja niezaleznie od
dlugosci horyzontu T.

Z regularnosci gospodarki Gale’a i tego, ze optymalne procesy sa w niej okre§lone

z doktadnosciag do struktury wynika, ze zawsze mozna wskazac¢ taki cigg optymal-

nych procesow {(f(t),}‘/(t))}iio, w ktorym X(t + 1) = y(t). Postulujemy wiecej,
a mianowicie:

(G8) Niezaleznie od dhugosci horyzontu 7' = {0,1,.,..., ¢;} istnieje taki cigg optymal-
nych procesoéw produkeji {(%(¢), ¥ (t))}zlzg, w ktorym

x(t+1)=y®),t=01,..,t;, — 1.

Ciag wektorow {¥(£)}{L, tworzy wowczas (¥°,t;) dopuszczalny proces wzrostu
postaci:

}_/(t) = (H‘i:l aM,‘L'))_/O; t= 11 R tl (5)
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gdzie y° jest dowolnym wektorem produkcji w optymalnym procesie w okresie
poczatkowym ¢ = 0 (nie nalezy go myli¢ z poczatkowym wektorem produkcji (4)).
Proces ten jest okreslony z doktadnoscia do mnozenia przez stala dodatnig. Kazdy
ciag {?(t)}i;o, w ktorym §(t) = Ay(t) > 0, tez tworzy (§°,t;) — dopuszczalny
proces wzrostu z wektorm 7° = A7°, czyli

5O _ a0 _ 30 _ 30 _
VA>0v vt e{01,... 1} (ny(ou = ol ol iyor - S - const-> O)’ ©)

zatem niezaleznie od dlugos$ci horyzontu T charakteryzuje si¢ stalg w czasie strukturg

produkcji (tutaj i dalej llall = X;la;|). Potprosta

N ={15] 1> 0}

nazywamy magistralg produkcyjng (promieniem von Neumanna). Tak opisana nie-
stacjonarna gospodarka Gale’a osigga na magistrali maksymalne (r6zne w réznych
okresach, generalnie rosngce) tempo wzrostu® oraz najwyzsza efektywnosé ekono-
miczng produkcji, rowng efektywnosci technologicznej (zob. (2)). Poza magistralg
efektywnos¢ ekonomiczna produkcji nigdzie nie jest wyzsza od jej efektywno$ci na
magistrali. Zaktadamy, ze wszedzie poza magistrala efektywno$¢ ekonomiczna gospo-
darki Gale’a jest nizsza od optymalne;j:

(G9) vtV (x,y) € ZM)\ {0} (x € N = B(x,y,0(t)) < ane

(doktadniej: efektywnos¢ ekonomiczna dowolnego procesu, w ktéorym struktura nakta-
dow rozni sie od magistralnej, jest nizsza od optymalnej)’. Wowczas:

Ve >0Vt 36, € (O, aM,t) V(x,y) € Z(t)

(”ﬁ - S_” >e= B(xy, () < aye - (Sglt), (7)

(Panek, 2003, lemat 5.2; zob. takze Panek, 2014a, przypis 5).

6 Zachowujac jednak strukture produkcji, co jest pewng staboscig modelu i wymaga dalszych
badan.
7 Warunek ten zapewnia jednoznaczno$¢ magistrali. W ogdlnym przypadku moze by¢ pominiety.



330 Emil Panek

Ostatni warunek, ktoéry formutujemy ponizej, wyklucza taka nierealistyczng
sytuacje, gdy mimo ze struktura procesu produkcji odbiega od optymalnej o pewna
ustalong wielko$¢ ¢ > 0, jego efektywno$¢ ekonomiczna moze nieskonczenie mato
rozni¢ si¢ od optymalnej efektywnos$ci osigganej przez gospodarke na magistrali:

(G10) Ve > 03v, >0 Vt > o(jﬁ > vg).
M,t

(o8]

. . . _ 5
Jezeli spelniony jest ten warunek, wtedy ciag {th}
L=

z dotu przez liczbe v, > 0. Latwo zauwazy¢, ze v, € (0,1)

jest jednostajnie ograniczony
0

3. OPTYMALNY PROCES WZROSTU. ,SLABY” EFEKT MAGISTRALI

Rozpatrzmy nastepujace zadanie maksymalizacji tacznej wartosci produkcji, mie-
rzonej w cenach von Neumanna, wytworzonej w gospodarce w catym horyzoncie 78

max YL (5 (1), y(t)) (8)
p. w. (3) — (4).

Przy przyjetych zalozeniach zadanie to ma rozwiazanie {y*(t)};L,, ktore nazywamy

0", t;) — optymalnym procesem wzrostu (trajektorig produkcji). O tzw. ,,stabej” zbiez-
nosci optymalnych proceséw wzrostu do magistrali w niestacjonarnej gospodarce
Gale’a mowi nastgpujace twierdzenie.

0 Twierdzenie (,,Stabe” twierdzenie o magistrali)

Jezeli niestacjonarna gospodarka Gale’a, spetniajgca warunki (G1) — G(10), jest
produktywna oraz niezaleznie od dlugosci horyzontu T ceny von Neumanna sa w niej
jednostajnie ograniczone (z gory i z dotu)°:

Vt; >0Vt ET (0 < pin = P(t) = Tonax) 9)

to Ve > 0 istnieje taka liczba k,, ze liczba okresow czasu w ktorych ()0, ¢,) — opty-

malny proces wzrostu {y*(t)}ilzo spetnia warunek

Pomijamy okres poczatkowy ¢ = 0, w ktorym produkcja 10 jest dana (zob. (4)).
9 W wektorze 7,,;, > 0 przynajmniej jedna wspotrzedna powinna by¢ dodatnia.
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||u§:§3u - S_” Z € (10)

nie przekracza k,. Liczba k, nie zalezy od dlugosci horyzontu T.

Dowod. Poczatkowy wektor produkeji y0 oraz wektor § struktury produkeji na
magistrali sg dodatnie, zob. (4), (6), wiec 3 o > 0 (y° = 65 > 0). Zgodnie z (G3),
(3) i (4), przyjmujagc w (5) ¥(0) = 0§, otrzymujemy (7, #,) — dopuszczalny proces
wzrostu {F(£)}iL,:

y°, dlat =0,

y(t) = {O'.S_'(H-E—zl aM,T)’ dla t =1,2, v by

Z definicji procesu optymalnego oraz (9) wynika, ze:
TP,y () 2T L (D0, 7(©) = Bty p (D), (0 Tomy @m)3) 2

= G(p_(l)' §)Z§1=1 H‘trzl Ay = U(”minr 5) Z§1=1 H‘i:l ap. > 0. (11)

Z drugiej strony, zgodnie z (2), (3) mamy:

(P +1),y"(t+1)

By @),y (t+1),pt+1)) = GaT Dy @) S Wen

dlar=0,1, ..., t; czyli:
(PE+1),y (t+ 1) < ape P+ 1D,y (), t=01,..,4 — 1L (12)
Ustalmy liczbe € > 0 i oznaczmy przez 7, <7, < ... <7, (0 < ;< 4, i =1, ..., k)
okresy, w ktorych zachodzi warunek (10). Wowecezas, zgodnie z (7):
PE+1),y(t+1) < (aM,t+1 - 5s,t+1)(ﬁ(t + 1,y @), t = 14,..., 7. (13)

Laczac (12), (13) oraz uwzgledniajac (G7), (G10) po przeksztatceniach dochodzimy
do nierownosci:
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TP,y ) £ P,y ams + amaams + o+ [ an e +
+(1 = v I oy + A=) TS P ape + -+ (1 = v)* TIL awe |-
(14)
Z (11), (14) wynika, ze:

Be(ts, ) _ 0(p(1),5) _ 0{ftynin,S)

Gs(tlfk) = A(tl) - (ﬁ(l),yo) - (Tmaxs y0>

=C = const.> 0,

gdzie
A(ty) = Bty ey aues

k+1
Be(t1, k) = ay1 +ayayz ++ HT 1 ayet+ (11— Ve)H Ay +

+ (1= v ) T P + o+ (1= v [T, @y > 0

lub rownowaznie, po podstawieniu J, = 1 — v, € (0,1):

A(t1)— Dg(ty,k)
Ge(t1, k) =1Tt1)12 C, (15)

gdzie
De(ty, k) = (1 — )T  apge + (1 = SO T P apge + -+ (1 = SO T @

gdy ;> k> 0 oraz
D, (t;,k) = 0 dla k=010

Zat6ézmy, ze warunek (15) zachodzi k razy (¢; > k). Dzielac w (15) licznik i mia-

t
nownik przez [lr=1 @m;r > 0 otrzymujemy:

2
- 1—
T bt I Se -— % —..—(1-85
G k M=z ame M=z ame Moey ka2 M ise _pe3®™Me
(tll ) - 1 1

£ +— + .+l
Mezpamr Mzzame

10 Dla k = 0 nieréwno$¢ (15) jest spetniona zawsze (dla dowolnego ¢, > 0).
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Poniewaz ay;;11 > apy t = 0,1, ..., £ — 1 (zgodnie z (GS5)), wigc wbrew (15):
G.(ty, k) <C, (16)

gdy tylko liczba k jest dostatecznie duza (oraz t, > k)!!. Istnieje wiec taka liczba
naturalna k,, niezalezna od dlugosci horyzontu ¢, ze liczba okreséw czasu, w ktorych
zachodzi warunek (10), nie przekracza k..

[

Twierdzenie 1 glosi, ze niezaleznie od dtugosci horyzontu 7, we wszystkich
okresach ¢ € T, za wyjatkiem ich pewnej skonczonej liczby (niezaleznej od dlugosci

*

.. t e e .
horyzontu), struktura produkcji Ilz—Et;H w optymalnych procesach wzrostu rézni sie

dowolnie mato od struktury produkcji S na magistrali. W jego $wietle magistrala staje
si¢ wigc swoistg ,,drogg szybkiego ruchu” gospodarki.

4. UWAGI KONCOWE

W artykule Panek (2014a) udowodniono ,,staby” efekt magistrali w niestacjonar-
nej gospodarce Gale’a ze zmienng technologia, rosngcym tempem wzrostu produkcji
na magistrali i kryterium maksymalizacji produkcji wytworzonej w ostatnim okresie
horyzontu 7. Jego kontynuacja jest artykul Panek (2014b), zawierajacy dowod wersji
posredniej — miedzy ,,silng” i ,,bardzo silng” — twierdzenia o magistrali w niestacjo-
narnej gospodarce Gale’a. Natomiast w niniejszym artykule zostala zaprezentowana
»staba” wersja twierdzenia o magistrali w gospodarce Gale’a ze zmienng technologia,
w ktorej w odroznieniu od wezesniejszych prac rolg kryterium wzrostu gra wartosé
produkcji wytworzonej we wszystkich okresach ustalonego horyzontu 7. W odro6z-
nieniu od prac Panek (2014a, 2014b) przy dowodzie twierdzenia istotna jest obecnie
produktywnos$¢ gospodarki.

Wiasnosci optymalnych proceséw wzrost w gospodarce typu Gale’a z technologia
zbiezng do pewnej technologii granicznej zostaly wczesniej prze§ledzone w arty-
kule Panek (2013). Hipoteza granicznej technologii jest trudna do zweryfikowania.
Okazuje si¢, ze o magistralnych wtasnosciach gospodarki mozna wnioskowaé bez
potrzeby rozstrzygania tej hipotezy, takze — jak w artykule — w przypadku niestacjo-
narnej gospodarki z dowolnie zmieniajaca si¢ technologia. Na tym polega wartos¢
udowodnionego twierdzenia.

Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu

11 Jezeli k — +oo oraz t;, — k — +owo, wtedy G, (1, k) — 0 < C. W pozostatych przypadkach, gdy
tylko liczby ¢, i k sa dostatecznie duze, zachodzi warunek (16), cho¢ sam ciag G, (¢, k) nie musi by¢
zbiezny.
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MODEL GOSPODARKI GALE’A ZE ZMIENNA TECHNOLOGIA, ROSNACA
EFEKTYWNOSCIA PRODUKCII I SZCZEGOLNA POSTACIA KRYTERIUM WZROSTU.
-SEABY” EFEKT MAGISTRALI

Streszczenie

W nawigzaniu do prac Panek (2014a, 2014b) udowodniono tzw. ,,staba” wersje twierdzenia o magi-
strali w niestacjonarnym modelu dynamiki ekonomicznej typu Gale’a z kryterium maksymalizacji
wartoséci produkcji, mierzonej w cenach von Neumanna, w ustalonym horyzoncie 7 = {0,1, ..., ¢}
funkcjonowania gospodarki. Przy dowodzie twierdzenia istotng rolg gra produktywnos¢ gospodarki oraz
jej rosngca technologiczna efektywno$¢ na magistrali.

Slowa kluczowe: niestacjonarna gospodarka Gale’a, techniczna i ekonomiczna efektywno$¢ produk-
¢ji, rownowaga von Neumanna, magistrala produkcyjna

GALE’S ECONOMY MODEL WITH CHANGEABLE TECHNOLOGY, INCREASING
PRODUCTION EFFICIENCY AND PARTICULAR FORM OF THE GROWTH CRITERION.
»~WEAK” TURNPIKE EFFECT

Abstract

In reference to papers Panek (2014a, 2014b) we proved the so called ,,weak” version of the turn-
pike theorem in the non-stationary model of economic dynamics of the Gale type with the criterion of
maximization of the production value, measured in von Neumann’s prices and with the fixed economy
horizon T = {0,1, ..., #;}. In the proof of the theorem the efficiency of the economy and its increasing
technological efficiency on the turnpike play both significant roles.

Keywords: non-stationary Gale’s economy, technological and economical production efficiency, von
Neumann equilibrium, production turnpike
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SYMULACYJNA OCENA ROZMIARU TESTU BDS!

1. WPROWADZENIE

Test BDS (Brock i inni, 1987) jest jedna z najwazniejszych i1 najpopularniejszych
metod detekcji zaleznosci w szeregach czasowych. Test ten cechuje si¢ wysoka moca
wzgledem zaleznosci nie tylko liniowych, ale przede wszystkim — nieliniowych.
Wywodzi si¢ z teorii chaosu lecz, w przeciwienstwie do innych narzedzi detekcji cha-
otycznych szeregdw czasowych, tj. np. wymiaru korelacyjnego, najwiekszego wyktad-
nika Lapunowa, czy entropii Kolmogorowa, nie ma na celu identyfikacji okreslonego
atrybutu systeméw chaotycznych. Cho¢ BDS ma wysoka moc wzgledem procesow
chaotycznych, z natury jest testem uniwersalnym, umozliwiajacym detekcje zalez-
nos$ci bardzo réznego typu. Badania symulacyjne potwierdzily jego przydatnos¢ do
identyfikacji zroznicowanych proceséw nieliniowych — zarowno deterministycznych,
jak 1 stochastycznych (np. Brock i inni, 1991; Hsieh, 1991; Liu i inni, 1993; Brock
1 inni, 1996; Ashley, Patterson, 2001; Diks, 2003; Diks, Panchenko, 2007). Migdzy
innymi z tego wzgledu, test BDS jest jednym z najczgSciej stosowanych w bada-
niach empirycznych testow nieliniowosci. Réwniez w literaturze ekonometrycznej
mozna znalez¢ wiele przyktadow zastosowania testu BDS do analizy finansowych
1 ekonomicznych szeregow czasowych, w tym takze szeregéw pochodzacych z pol-
skiego rynku finansowego (np. Poshokwale, Murinde, 2001; Doman, 2002; Bruzda,
2002; Doman, Doman, 2003, 2004; Orzeszko, 2005; Gurgul, Suder, 2010; Fiszeder,
Orzeszko, 2012; Zeug-Zebro, 2013).

Istotnym aspektem oceny jakosci kazdego testu statystycznego jest analiza jego
wlasnosci matoprobkowych, w tym zwlaszcza rozmiaru i mocy. W niniejszym arty-
kule, przy zastosowaniu symulacji Monte Carlo, dokonano oceny rozmiaru testu
BDS. Symulacje te stanowig uzupetnienie dla badan przeprowadzonych przez innych
autorow (np. Brock i inni, 1991; Hsieh, 1991; Kanzler, 1999; Graaff de i inni, 2006;
Taylor, 2007). Opublikowane wyniki dotychczasowych badan symulacyjnych potwier-
dzaja dobre wiasnosci testu BDS, cho¢ jednoczesnie wskazujg na pewne jego stabe
strony, ktore powinny by¢ uwzgledniane przy interpretacji otrzymywanych wynikow.

1 Projekt zostal sfinansowany ze $rodkéw Narodowego Centrum Nauki przyznanych na podstawie

decyzji numer DEC-2013/11/B/HS4/00578.
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Przyktadowo, symulacje przeprowadzone przez W.A. Brocka, D.A. Hsieha oraz
B. LeBarona wykazaty, ze test BDS skutecznie identyfikuje szeregi bedace realizacja
procesow i.i.d. o rozktadach: normalnym, #-Studenta, chi-kwadrat oraz Cauchy’ego,
lecz jednoczesnie jest on mniej skuteczny w przypadku rozkladu jednostajnego
i bimodalnego (Brock i inni, 1991; Hsieh, 1991). Z kolei z badan przeprowadzonych
przez L. Kanzlera wynika, ze wraz ze wzrostem warto$ci parametru zanurzenia? roz-
ktad statystyki testowej w teScie BDS w coraz wigekszym stopniu odbiega od asymp-
totycznego, tj. standardowego rozktadu normalnego (Kanzler, 1999). Ponadto z badan
tych wynika, Ze rozktad statystyki testowej ma grubsze ogony niz rozktad normalny,
co powoduje, ze wyznaczanie wartosci krytycznych na podstawie rozktadu normal-
nego prowadzi do zbyt czestego odrzucania hipotezy o braku zalezno$ci w badanym
procesie (zob. rowniez Taylor, 2007).

Prowadzone badania jednoznacznie wykazuja, ze test BDS jest wrazliwy na
liczbe obserwacji (np. Kanzler, 1999; Graaff de i inni, 2006; Brock i inni, 1991).
Brock, Hsieh i LeBaron na podstawie przeprowadzonych symulacji stwierdzili, ze
wiarygodne wyniki otrzymuje si¢ dla szeregdw liczacych co najmniej 250 obserwacji
(Brock i inni, 1991). Z tego wzgledu, w przypadku odpowiednio krotkich szeregow
czasowych, do wyznaczania warto$ci krytycznych celowe wydaje si¢ zastosowanie
metod probkowania. Metody probkowania stuza do aproksymacji nieznanych roz-
ktadow statystyk poprzez analiz¢ wartosci wygenerowanych wielokrotnie z tej samej
proby, wedhlug okreslonych zasad. W szczegdlnosci, mozna je stosowaé do aproksy-
macji rozktadow statystyk testowych, co w efekcie umozliwia wyznaczenie wartosci
empirycznego poziomu istotnosci (ang. p-value) oraz wartosci krytycznych.

Dokonana w niniejszym artykule ocena rozmiaru testu BDS uwzglednia kwesti¢
doboru metody aproksymacji rozktadu statystyki testowej. Z tego wzgledu do wyzna-
czenia wartosci empirycznych poziomoéw istotnosci zastosowano zaréwno rozktad
asymptotyczny, jak i dwie metody probkowania: bootstrap oraz technike permutacji.
Badanie przeprowadzono na podstawie szeregéw liczb pseudolosowych o réznych
dlugosciach, wygenerowanych z rozktadow o zréznicowanych wiasnosciach.

W dalszej czgSci praca skonstruowana jest nastgpujaco: w punkcie drugim scha-
rakteryzowano istote i konstrukcje testu BDS, w punkcie trzecim zaprezentowano
dwie metody probkowania: bootstrap i technike permutacji oraz opisano mozliwos¢
ich zastosowania w procesie testowania. W czwartym punkcie przedstawiono wyniki
symulacji Monte Carlo, natomiast w punkcie pigtym podsumowano wyniki przepro-
wadzonych badan.

2 Parametry wystepujace w tescie BDS zostaly szczegdlowo scharakteryzowane w punkcie 2.
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2. ISTOTA I KONSTRUKCJA TESTU BDS

Test BDS jest nieparametrycznym testem weryfikujacym hipotez¢ zerowa, ze
badany szereg czasowy jest realizacja procesu i.i.d., tzn. niezaleznych zmiennych
losowych o jednakowym rozktadzie. Nieparametrycznos¢ testu BDS polega na tym,
ze sformulowana w nim hipoteza alternatywna nie zawiera w sobie parametrycznego
modelu opisujacego zalezno$ci w badanym procesie. Oznacza to, ze odrzucenie
hipotezy zerowej nie daje w bezposredni sposéb informacji o rodzaju wykrytych
zaleznos$ci. Nalezy podkresli¢, ze test BDS identyfikuje zalezno$ci zardéwno determi-
nistyczne, jak i stochastyczne, a takze, ze cechuje si¢ wysoka moca detekcji procesow
z nieliniowosciag — zar6wno w $redniej, jak 1 w wariancji. Jednak test wykrywa row-
niez zaleznos$ci liniowe, w zwigzku z czym w celu detekcji nieliniowosci, testowaniu
nalezy poddawaé szeregi czasowe z wyeliminowanymi zalezno$ciami liniowymi,
co w praktyce realizuje si¢ poprzez przefiltrowanie danych odpowiednim modelem
ARMA. Warto réwniez wspomnie¢, ze BDS moze by¢ rowniez wykorzystywany do
identyfikacji stacjonarno$ci, gdyz dobrze wykrywa trend zarowno w $redniej, jak
i w wariancji (zob. Brock i inni, 1991, s. 70).

Statystyka testowa w tescie BDS oparta jest na catce korelacyjnej, ktora dla sze-
regu czasowego (xj, Xp,..., X,,) konstruuje si¢ przy zastosowaniu wektorow opdznien
postaci:

xtm :(xt’xtJrl"“’xterJ) (1)

i definiuje si¢ wzorem:

CL&) =7 122 1.2, @

gdzie zadana liczba meN nazywana jest wymiarem zanurzenia, ¢ jest ustalong dodat-
nig liczbg rzeczywistg, natomiast 7 = n — m + 1 jest liczbg wszystkich wektorow
opoznien.> Wystepujaca we wzorze (2) funkcja wskaznikowa I, okre$lona jest wzo-
rem:

X" —-x"

; <€

L

0; w przeciwnym wypadku ’

3 W literaturze przedmiotu pojecie calki korelacyjnej stosuje si¢ rowniez w innym znaczeniu: jako

granicg lim Cre).
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gdzie Il.1I' jest norma ,supremum” (tzn. |x|=sup_, _,

supremum wynika, ze catke korelacyjng C. (¢) mozna zapisa¢ w postaci:

-1 m—1

T
Cl( L, (x,px,, 3
m T(T 1) = bz £ t+k s k ( )

=t+1k=0

przy czym:

X <é&

I;
t+k c+k
Ig (xt+k s Xgik ) = {

0; w przeciwnym wypadku'

Catka korelacyjna jest estymatorem prawdopodobienstwa, ze dwa losowo wybrane
wektory opoznien przyjmuja wartosci odlegle o mniej niz ¢. Jej wlasno$ci asympto-
tyczne okreslone sg twierdzeniami dotyczacymi tzw. U-statystyk, ktorych szczegodl-
nym rodzajem jest catka korelacyjna. Wprowadzone przez Hoeffdinga (1948) pojecie
U-statystyki dotyczy jednego z najwazniejszych narzedzi estymacji parametrow roz-
ktadu populacji. U-statystyka nazywa si¢ statystyke okreslong wzorem:

" -1
U, {r] X, X, X, ), 4)

1<t <t,<.<t.<n

gdzie X, X,,...,X,, jest zadanym ciggiem niezaleznych m-wymiarowych wektorow
losowych, r < n, natomiast 4: R" — R jest pewna symetryczng, mierzalng funkcja,
zwang jadrem (zob. Hoeffding, 1948; Panchenko, 2006). Gdy wektory X;, Xo,...,X,,
maja t¢ sama dystrybuante F, wowczas U, jest nieobcigzonym estymatorem parame-
tru rozktadu populacji:

O(F) = [ ... [ h(xy, x5, .., %) dF (x1) dF (x3) ... dF (x,.).

Nietrudno zauwazy¢, ze catka korelacyjna jest U-statystyka okre§lona w przestrzeni

m-wymiarowych wektorow opdznien, dla r = 2 i funkcji jadra h(x",x") =1 (At’",fc:” )
Statystyka testowa w tescie BDS jest funkcja catek korelacyjnych postaci:

W, (e) = ﬁ(cn]; (e)— (CIT (3))’” ) , (5)

Or ()
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gdzie o7,,(¢) jest czynnikiem normalizujacym, ktérego wzoér przedstawiony jest np.
w pracy Brock i inni (1991). Odwotujac si¢ do asymptotycznych wtasnosci U-staty-
styk udowodniono, ze w przypadku szeregu czasowego bedacego realizacja procesu
i.i.d.* o niezdegenerowanym rozktadzie, dla kazdego m > 1 oraz ¢ > 0 statystyka
W jest zbiezna wedhlug rozktadu do standardowego rozktadu normalnego (Brock i inni,
1991; Brock i inni, 1996).

Jak wida¢, warto$¢ statystyki W zalezy od parametréw m oraz €. Z symulacji prze-
prowadzonych przez Brocka i inni (1991) wynika, ze wymiar zanurzenia m powinien
przyjmowac¢ wartosci 2, 3, 4, 5 dla krétkich szeregéw (do 500 obserwacji) i warto$ci
2,3, ..., 10 — dla dtugich (co najmniej 2000 obserwacji). Z kolei wartosci ¢ powinny
znajdowa¢ sie¢ w zakresie od 0,56, do 1,56, gdzie &, jest odchyleniem standardo-
wym badanego szeregu. Natomiast z badan przeprowadzonych przez Kanzlera (1999)
wynika, ze warto$¢ tego parametru powinna zaleze¢ od rozktadu analizowanego pro-

cesu. Przyktadowo w przypadku szeregéw wygenerowanych z rozktadu normalnego
lub do niego zblizonego, nalezy przyja¢ € =156, lub & =26, . Kanzler podkresla,
ze dobor parametrow w tescie moze mie¢ duzy wpltyw na empiryczny rozmiar testu
BDS.

3. TESTY BOOTSTRAPOWE I PERMUTACYJNE

Do wyznaczenia warto$ci krytycznych oraz empirycznych poziomoéw istotnosci
niezbg¢dna jest znajomos¢ rozktadu statystyki testowej. Jednak w przypadku wielu
testow statystycznych rozktad matoprobkowy ich statystyki testowej nie jest znany.
W praktyce powszechnie stosowana metoda wykorzystywang w procesie testowania
jest aproksymacja rozktadu matoprobkowego rozktadem asymptotycznym. Podejscie
to wigze si¢ jednak z okreslonymi problemami. Przede wszystkim w wigkszosci
wypadkow nieznane jest tempo zbieznosci rozktadu matoprobkowego do rozktadu
asymptotycznego, co w efekcie oznacza niemozno$¢ okre§lenia niezbednej liczby
danych, dla ktorych aproksymacja ta jest wystarczajaco doktadna. Ponadto, wiele
sposrod twierdzen okres$lajacych asymptotyke statystyk testowych opartych jest na
pewnych zatozeniach dotyczacych rozktadu populacji, ktéore w praktyce moga nie
by¢ spetlnione. Warto rowniez doda¢, ze w niektorych przypadkach moga wystapié
trudno$ci z wyznaczeniem kwantyli dla rozktadu asymptotycznego. Z powyzszych
wzgledow coraz wigksze zainteresowanie wsrdd statystykow i ekonometrykow budza
metody probkowania, zwane réwniez metodami reprobkowania lub resamplingu.

4 W celu wyprowadzenia wlasno$ci asymptotycznych U-statystyk Hoeffding (1948) przyjat, ze
wektory X, X,,...,X,, s3 niezalezne o jednakowym rozktadzie (i.i.d.), podczas, gdy Denker, Keller (1983)
ostabili to zatozenie, zastgpujac warunek niezaleznosci zatozeniem, ze analizowany proces jest absolutnie
regularny (ang. absolutely regular).
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Metody probkowania sg technikami symulacyjnymi, gdyz polegaja na analizie warto-
$ci statystyk otrzymywanych dla probek wielokrotnie wygenerowanych z danego sze-
regu czasowego. Metody te, mimo swojej czasochlonnosci, sg skutecznym narzedziem
aproksymacji matoprobkowych rozktadow statystyk testowych, nawet w przypadku
stosunkowo malej liczby obserwacji. Ich zastosowanie moze prowadzi¢ do doktad-
niejszego oszacowania empirycznego poziomu istotnosci i wartosci krytycznych roz-
ktadu statystyki testowej w porownaniu z rozktadem asymptotycznym. Przykladowo,
w przypadku testow bootstrapowych (polegajacych na zastosowaniu najpopularniej-
szej metody reprobkowania, tj. techniki bootstrap), btad oszacowan empirycznego

poziomu istotnosci dla jednostronnych obszaréw krytycznych zwykle jest rzedu
O(n*l), a w niektoérych wypadkach nawet 0(n*1’5), podczas, gdy przy wykorzystaniu
rozktadow asymptotycznych wynosi on 0(,1—0,5), gdzie n jest wielkoscia proby (Hall,
1992, s. 102-103, s. 178; Davidson, MacKinnon, 1996). W przypadku dwustronnych

obszarow krytycznych, bledy te wynosza, odpowiednio, O(n‘z) i O(n‘l) (por. Hirdle
i inni, 2003; Horowitz, 2000, s. 29).

W niniejszym artykule rozwazono dwie metody probkowania: bootstrap oraz
technike permutacji. Zgodnie z ideg probkowania, w metodach tych na podstawie

szeregu czasowego (xj, X,,..., X,) generuje si¢ N-krotnie proby, czyli skonstru-
, . . L, . ok * . L. .
owane wedlug okreslonych zasad ciggi wartosci (xl ,xz,...,x”). Zasadnicza réznica

mi¢dzy metoda bootstrap a technika permutacji polega na zastosowaniu innego
sposobu tworzenia probek. W przypadku metody bootstrap procedura generowania
proby polega na n-krotnym losowaniu ze zwracaniem jednej spo$rod obserwacji

(x1, x9,..., X,,). Natomiast w przypadku techniki permutacyjnej (zwanej réwniez boot-

strapem bez powtdrzen) kazda probka (xl* ,x;,...,x:) powstaje w wyniku losowania
bez zwracania. Oznacza to, ze kazda z probek powstaje w wyniku permutacji, tzn.
zamiany kolejno$ci oryginalnych danych.

Dalsza procedura postepowania jest w obu metodach identyczna. W pierwszej
kolejnosci dla kazdej proby oblicza si¢ warto$§¢ analizowanej statystyki testowej.
Nastepnie na podstawie N-elementowego ciggu otrzymanych warto$ci wyznacza
sie¢ empiryczny rozklad statystyki testowej, bedacy podstawa do okreslenia wartosci
krytycznych testu oraz empirycznego poziomu istotnosci. Do wyznaczenia wartosci
krytycznych zwykle stosuje si¢ metodg percentyli, wedtug ktorej oszacowaniem
warto$ci krytycznej jest odpowiedni percentyl wyznaczonego rozktadu empirycz-
nego. Poréwnanie wartosci statystyki testowej dla szeregu czasowego (xi, Xa,..., X,,)
z wyznaczonymi wartosciami krytycznymi umozliwia weryfikacje prawdziwosci
testowanej hipotezy.

Empiryczny poziom istotnos$ci (ang. p-value) to, z definicji, najmniejszy poziom
istotnosci, przy ktorym zaobserwowana warto$¢ statystyki testowej prowadzi do
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odrzucenia hipotezy zerowej. Wynika stad, ze w przypadku prawostronnego obszaru
krytycznego empiryczny poziom istotnosci p to:

p=P(T21|H,), (6)

gdzie f, jest wartoscig statystyki testowej T otrzymang dla obserwacji (x;, xs,..., X;,).
W testach bootstrapowych warto$¢ p szacuje si¢ przy wykorzystaniu formuty:

ﬁboot = Nzl(ti 21, )s (7

gdzie I jest funkcja wskaznikowa, natomiast 7, (i = 1,2,...,N) sa warto$ciami statystyki
testowej dla kolejnych prob bootstrapowych. W przypadku lewostronnego obszaru
krytycznego nierdwnosci we wzorach (6) oraz (7) nalezy zamieni¢ na przeciwne.
Bardziej skomplikowana jest kwestia wyznaczania empirycznego poziomu istotnosci
dla dwustronnego obszaru krytycznego. Niektorzy autorzy uwazaja wrecz, ze pojecie
to z natury nie jest odpowiednie dla testow dwustronnych. Inni prezentuja rézniace
si¢ od siebie koncepcje, prowadzace do nierownowaznych definicji (zob. np. Gibbons,
Pratt, 1975; Kulinskaya, 2008; Mudholkar, Chaubey, 2009 i cytowana tam literatura).
W literaturze przedmiotu czg¢sto stosuje si¢ koncepcjg, w mysl ktorej empiryczny
poziom istotnosci dla dwustronnego obszaru krytycznego jest dwukrotno$cig empi-
rycznego poziomu istotnosci dla obszaru jednostronnego. Oznacza to, ze w sytuacji,
gdy rozktad statystyki testowej jest symetryczny wzgledem zera do obliczenia war-
to$ci p mozna zastosowaé wzor (7), w ktorym wartoéci ¢, oraz #, zamienia si¢ na ich
warto$ci bezwzgledne, natomiast w ogolnej sytuacji nalezy zastosowac wzor:

Prows = 2min{;]izj\,}l(ﬁ < to),;]i[(t: Zto)}. ®)

Zgodnie ze wzorem (8), oszacowaniem empirycznego poziomu istotnosci jest
dwukrotno$¢ grubosci ogona rozkltadu statystyki testowej, w ktorym znajduje sig
wyznaczona wartos$¢ £, (zob. np. MacKinnon, 2009; Rayner i inni, 2009; Davidson,
2012).

4. SYMULACIJE MONTE CARLO

W celu oceny rozmiaru testu BDS badaniu poddano szeregi liczb pseudolosowych
wygenerowanych z siedmiu rozkladéow o zréznicowanych wilasnosciach: normalnego
N(0,1), jednostajnego U(0,1), z-Studenta #(3) i #(10), chi-kwadrat y*(2) i y*(4) oraz
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gamma G(5,1).> Z kazdego rozktadu wygenerowano po N, = 1000 replikacji ztozo-
nych z, kolejno, n = 300, 500, 700 i 1000 obserwacji. Dla kazdej z replikacji, empi-
ryczne poziomy istotno$ci wyznaczono przy zastosowaniu trzech metod: rozktadu
asymptotycznego, bootstrap oraz metody permutacji. W przypadku obu zastosowa-
nych metod probkowania skonstruowano N = 1000 probek (dla kazdej z replikacji
osobno). W tescie BDS przyjeto € = 1,56, , gdzie &, jest odchyleniem standardowym
badanego szeregu, a takze cztery warto$ci wymiaru zanurzenia: m = 2,3,4,5. Oblicze-
nia wykonano w $rodowisku Matlab.6

W tabelach Z1-Z28 w Zalaczniku zaprezentowano otrzymane wyniki badan. Dla
kazdego z zastosowanych rozktadoéw, kazdej rozwazonej dtugo$ci szeregu oraz kazdej
warto$ci wymiaru zanurzenia m, empiryczny rozmiar testu o, obliczono jako odsetek
z 1000 replikacji Monte Carlo, dla ktorych na podstawie wyznaczonych empirycznych
poziomow istotnosci odrzucono hipotezg zerowa przy poziomach istotnosci rownych,
kolejno, o = 0,01; 0,05; 0,1. W celu formalnego zweryfikowania istotno$ci roznicy
migdzy empirycznym rozmiarem testu a przyjeta warto$cia a zastosowano test dla
wskaznika struktury.” W te$cie tym weryfikacji podlega hipoteza:

Hy: apyp = a,
wzgledem alternatywnej:

Hy: ooy 7 0.

Jak wiadomo, przy zatozeniu prawdziwosci hipotezy zerowej empiryczny rozmiar
a(l-a)

MC
pogrubiono te sposrod obliczonych wartosci a,,,,, ktore w swietle testu dla wskaznika
struktury istotnie r6znily si¢ od o, przy czym symbole *, ** *** oznaczaja odrzuce-
nie Hy na poziomie istotno$ci, odpowiednio, 0,1, 0,05 1 0,01.

Otrzymane rezultaty przeprowadzonych badan wskazuja, ze w przypadku zasto-
sowania rozktadu asymptotycznego, empiryczny rozmiar testu BDS istotnie zalezy od
rodzaju rozktadu procesu generujgcego, dostepnej liczby obserwacji, a takze przyjetej
warto$ci wymiaru zanurzenia m. Jak wida¢, najwigksza réznica migdzy rozmiarem
empirycznym a zadanym poziomem istotnosci ma miejsce dla rozktadu jednostajnego,

testu a,,,, ma asymptotyczny rozklad normalny N (a, J W tabelach Z1-7Z28

Badane szeregi zostaly wygenerowane w programie Gretl 1.9.4.
Przy tworzeniu kodu komputerowego wykorzystano procedure do obliczania wartosci statystyki
W, napisang przez L. Kanzlera.

7 Empiryczny rozmiar testu jest w istocie pewnym wskaznikiem struktury w populacji o rozkla-
dzie zero-jedynkowym, gdyz okresla frakcje badanych replikacji Monte Carlo, dla ktoérych empiryczny
poziom istotnos$ci jest nie wigkszy od zadanej wartosci poziomu istotnosci.

6
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a takze dla rozktadu gamma. W przypadku wszystkich rozktadow rozmiar testu BDS
zalezy w duzym stopniu od dlugosci szeregu czasowego. Dla szeregdow krotkich, t;.
ztozonych z n = 300 oraz n = 500 obserwacji, jedynie dla rozkladow #(3) i y*(4)
mozna uznac, ze test ma poprawny rozmiar. W pozostatych przypadkach empiryczny
rozmiar testu BDS jest istotnie wigkszy od zadanego poziomu istotno$ci, co ozna-
cza, ze zbyt czesto nastgpuje odrzucenie hipotezy zerowej. Wlasnosc ta szczegdlnie
zauwazalna jest dla wigkszych warto$ci wymiaru zanurzenia m oraz dla wigkszych
wartosci o.

Duzo lepsze rezultaty otrzymano w wyniku zastosowania metod probkowania,
cho¢ rowniez wtedy mozna zaobserwowac przypadki odrzucenia hipotezy o réwno-
$ci rozmiaru empirycznego i zadanego poziomu istotnosci. Sytuacja ta widoczna jest
zwlaszcza w przypadku rozktadéw: N(0,1) dla » = 700 i n = 1000, #(3) dla n = 700,
#(10) dla n = 300 i n = 500, ¥*(2) dla n = 500, y*(4) dla n = 500 i n = 700 oraz
G(5,1) dla n =300, n =500 i n = 700. Jednak nalezy podkresli¢, ze w zdecydowanej
wiekszosci przypadkoéw zastosowanie metod probkowania spowodowato, ze empi-
ryczny rozmiar testu BDS jest bardziej zblizony do przyjetego poziomu istotnosci,
niz w przypadku zastosowania rozktadu asymptotycznego.

W celu poréwnania ze soba obu zastosowanych metod probkowania w tabeli 1
podsumowano, w ilu wypadkach dana metoda okazata si¢ lepsza, tzn. doprowadzita
do rozmiaru empirycznego @, blizszego zadanemu poziomowi istotnosci a.

Tabela 1.
Poréwnanie efektywnosci zastosowanych metod probkowania
Metoda probkowania
Dlugos¢ szeregu
metoda bootstrap metoda permutacji
n =300 29 44
n =500 35 39
n =700 37 35
n = 1000 43 36
Suma 144 154

Uwagi: W tabeli podsumowano, w ilu wypadkach dana metoda probkowania prowadzita do rozmiaru
empirycznego blizszego zadanemu poziomowi istotno$ci. W tym celu, dla kazdego n poréwnano
ze soba 4 x 3 x 7 = 84 empirycznych rozmiardw testu zestawionych w tabelach Z1-Z28. Wartosci
z poszczegolnych wierszy tabeli 1 nie sumujg si¢ do 84, gdyz w niektdrych przypadkach obie metody
prowadzily do rozmiaru empirycznego jednakowo odlegltego od zadanego poziomu istotnos$ci.
Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie tabel Z1-Z28.

Jak wida¢ z tabeli 1 metoda permutacji prowadzita do nieco lepszych wynikoéw
niz bootstrap. Jednak warto podkresli¢, ze przewaga metody permutacji maleje wraz
ze wzrostem liczby obserwacji w analizowanym szeregu. W przypadku n = 700
i n = 1000 lepsze rezultaty osiagni¢to przy zastosowaniu techniki bootstrap.



344 Witold Orzeszko

5. PODSUMOWANIE WYNIKOW BADAN

Z przeprowadzonych symulacji Monte Carlo wynika, ze empiryczny rozmiar
testu BDS zalezy od rodzaju rozktadu procesu generujgcego, dtugosci analizowanego
szeregu czasowego, a takze przyjetej w tescie wartosci wymiaru zanurzenia m. Naj-
wigksza réznica miedzy rozmiarem empirycznym a zadanym poziomem istotnosci
ma miejsce dla rozktadu jednostajnego U(0,1) oraz dla rozkladu gamma G(5,1).
W przypadku wszystkich rozwazonych rozktadow, tj. rowniez: normalnego N(0,1),
t-Studenta #(3) i #(10) oraz chi-kwadrat y%(2) i y3(4) rozmiar testu w duzym stopniu
zalezy od dlugosci badanego szeregu czasowego. Dla szeregow krotkich, tj. ztozonych
z n = 300 oraz n = 500 obserwacji, jedynie dla rozktadoéw #(3) i y*(4) mozna uznac,
ze test ma poprawny rozmiar. W pozostatych przypadkach empiryczny rozmiar testu
BDS jest wickszy od zadanego poziomu istotnosci, co oznacza, ze zbyt czesto naste-
puje odrzucenie hipotezy, ze badany szereg jest realizacja procesu i.i.d. Wlasnos¢ ta
szczegOlnie widoczna jest dla wigkszych sposrod uwzglednionych w badaniu wartosci
wymiaru zanurzenia m.

W badaniu uwzgledniono trzy sposoby aproksymacji rozktadu statystyki testowe;j:
klasyczny — polegajacy na zastosowaniu asymptotycznego rozkladu normalnego oraz
dwie metody probkowania — bootstrap oraz metode permutacji. Porownujac roznice
migdzy empirycznymi rozmiarami testu a zatozonymi poziomami istotnos$ci, nalezy
stwierdzi¢, ze w przypadku szeregéw ztozonych z 300 oraz 500 obserwacji, metody
probkowania okazaly si¢ lepszym narz¢dziem aproksymacji rozkladu statystyki
testowej niz rozklad asymptotyczny. Warto rowniez dodaé, ze z przeprowadzonego
badania wynika, ze wybor metody probkowania powinien zaleze¢ od dlugosci bada-
nego szeregu czasowego. W przypadku szeregow krotkich (n = 300 i n = 500) lepsze
rezultaty otrzymano przy zastosowaniu metody permutacji, natomiast w przypadku
szeregow dhuzszych (n = 700 i n = 1000) — przy zastosowaniu techniki bootstrap.
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ZALACZNIK
EMPIRYCZNY ROZKLAD TESTU BDS — WYNIKI SYMULACJI MONTE CARLO

Tabela Z1.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu N(0,1). Liczba obserwacji n = 300
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,1% 1,4% 1,7%** 2,0%***
a=0,05 5,6% 6,3%* 7,1%%%* 8,0%***
a=0,1 11,9%** 13,0%*** 13,4%*** 13,7%***
metoda bootstrap
a=0,01 0,7% 0,9% 1,3% 1,2%
a=0,05 3,7%* 4,5% 5,8% 5,8%
a=0,1 8,9% 9,7% 11,3% 10,7%
metoda permutacji
a=0,01 0,7% 0,8% 1,1% 1,3%
a=0,05 3,9% 4,0% 5,6% 5,6%
a=0,1 9,2% 9,2% 10,9% 10,6%
Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z2.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu N(0,1). Liczba obserwacji n = 500
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,5% 1,4% 2,5% %% 1,8%%**
a=0,05 5,5% 6,7%** 6,9%*** 6,6%**
a=0,1 12,3%** 12,0%** 12,3%%** 13,7%%**
metoda bootstrap
a=0,01 1,2% 1,4% 1,8%** 1,1%
a=0,05 5,0% 5,7% 6,0% 6,0%
a=0,1 10,0% 10,9% 11,3% 12,0%**
metoda permutacji
a=0,01 1,5% 1,3% 1,6%* 1,4%
a = 0,05 5,2% 5,5% 6,2%* 5,8%
a=0,1 10,2% 11,3% 10,8% 11,2%

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z3.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu N(0,1). Liczba obserwacji n = 700
Poziom istotnosSci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 2,0%*** 1,8%** 1,8%%** 1,6%*
a=0,05 6,9%*** 6,1% 6,7%** 6,8%***
a=0,1 12,2%** 11,8%* 12,0%** 11,2%
metoda bootstrap
a=0,01 1,4% 2,0% %% 1,9%%** 1,9%***
a=0,05 6,2%* 5,5% 6,0% 6,4%**
a=0,1 11,3% 10,6% 10,6% 10,5%
metoda permutacji
a=0,01 1,7%%** 1,3% 1,4% 1,6%*
a=0,05 6,1% 5,7% 6,4%** 6,3%*
a=0,1 11,2% 10,6% 10,7% 10,5%
Zrédto: obliczenia whasne.
Tabela Z4.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu N(0,1). Liczba obserwacji n = 1000
Wymiar zanurzenia m
Poziom istotnosci a
m=2 | m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 2,0% %% 2,4% % ** 2,1%*** 2,2%%**
a=0,05 5,8% 6,1% 7,4%%** 7,1%***
a=0,1 11,3% 11,7%* 11,9%** 12,7%%**
metoda bootstrap
a=0,01 1,8%%** 2,2% %% 1,9%%** 2,0%***
a=0,05 5,9% 5,6% 7,1%*** 6,9%***
a=0,1 10,3% 11,0% 11,7%* 11,4%
metoda permutacji

a=0,01 1,9%*** 2,2% %% 2,0%*** 1,8%**
a=0,05 5,7% 5,7% 7,1%*** 7,2%%**
a=0,1 10,8% 10,6% 11,2% 11,9%**

Zrodto: obliczenia wlasne.
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Tabela Z5.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu U(0,1). Liczba obserwacji n = 300
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 3,6%*** 4,0%*** 4,4%%** 4,0%***
a=0,05 11,3%%*** 10,9%*** 9,7 % %% 10,6%***
a=0,1 18,8%*** 18,0%*** 17,6%*** 17,5%***
metoda bootstrap
a=10,01 1,1% 1,5% 1,5% 1,3%
a=0,05 6,2%* 6,3%* 5,9% 6,0%
a=0,1 11,6%* 11,1% 10,1% 11,2%
metoda permutacji
a=0,01 1,4% 1,6%* 1,6%* 1,6%*
a=0,05 6,2%* 5,9% 5,8% 5,7%
a=0,1 11,6%* 10,8% 9,9% 10,6%
Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z6.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu U(0,1). Liczba obserwacji n = 500
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 2,6% % 2,2% %% 2,2% %% 2,1%***
a=0,05 8,3%*** 9,0% *** 7,8%*** 7,3 % %%
a=0,1 13,6%*** 14,3%*** 14,2%*** 12,5%***
metoda bootstrap
a=0,01 1,5% 1,3% 0,9% 1,1%
a=0,05 5,7% 5,7% 5,0% 5,4%
a=0,1 11,0% 10,4% 10,4% 9,6%
metoda permutacji
a=0,01 1,8%** 1,5% 0,9% 1,3%
a=0,05 5,6% 5,7% 5,2% 5,3%
a=0,1 10,5% 10,6% 10,2% 9,2%

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z7.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu U(0,1). Liczba obserwacji n = 700
Poziom istotnosSci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,9%%** 1,3% 1,7%%* 1,8%**
a=0,05 8,4%*** 7,6%*** 7,0%*** 7,5%***
a=0,1 15,1%*** 14,9%*** 14,0%*** 13,7%***
metoda bootstrap
a=0,01 1,4% 1,2% 1,4% 1,3%
a=0,05 6,0% 5,7% 5,4% 5,2%
a=0,1 11,7%* 11,6%* 11,2% 11,7%*
metoda permutacji
a=0,01 1,2% 1,3% 1,4% 1,1%
a=0,05 6,6%** 5,8% 5,6% 5,7%
a=0,1 11,6%* 11,6%* 11,4% 10,8%
Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z8.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu U(0,1). Liczba obserwacji n = 1000
Wymiar zanurzenia m
Poziom istotnosci a
m=2 | m=3 m=4 m=5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,5% 1,5% 0,9% 1,3%
a=0,05 7,1%%** 7,1%%** 6,4%** 6,9%***
a=0,1 12,9%*** 13,0%*** 13,4%*** 13,4%***
metoda bootstrap
a=0,01 1,0% 0,5% 1,0% 0,9%
a=0,05 5,6% 5,0% 4,8% 5,2%
a=0,1 11,2% 11,6%* 10,9% 10,7%
metoda permutacji
a=0,01 1,2% 0,7% 0,6% 0,8%
a=0,05 5,9% 5,3% 5,0% 5,0%
a=0,1 11,1% 11,3% 10,3% 10,9%

Zrodto: obliczenia wlasne.
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Tabela Z9.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(3). Liczba obserwacji n = 300
Wymiar zanurzenia m
Poziom istotnosci a
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,1% 1,2% 1,3% 1,2%
a=0,05 5,6% 5,4% 6,6%** 5,7%
a=0,1 10,9% 11,3% 11,2% 12,0%**
metoda bootstrap
a=0,01 1,0% 0,8% 1,0% 0,8%
o=0,05 4,8% 4,8% 5,2% 4,4%
a=0,1 9,5% 9,8% 10,0% 10,0%
metoda permutacji
a=0,01 0,9% 1,1% 1,2% 0,8%
o =0,05 4,6% 4,9% 5,0% 4,7%
a=0,1 9,2% 9,6% 10,1% 10,3%
Zrodto: obliczenia whasne.
Tabela Z10.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(3). Liczba obserwacji n = 500
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 m=4 m=35
rozklad asymptotyczny
a=0,01 0,6% 1,1% 0,8% 1,0%
a=0,05 3,9% 4,5% 4,7% 5,7%
a=0,1 9,4% 8,9% 10,8% 10,6%
metoda bootstrap
a=0,01 0,8% 1,0% 0,9% 1,4%
a=0,05 3,9% 4,1% 3,9% 4,6%
a=0,1 8,6% 7,9%** 9,7% 9.3%
metoda permutacji
a=0,01 0,6% 0,9% 0,7% 1,4%
a = 0,05 3,4%%* 4,2% 4,0% 4,7%
a=0,1 8,6% 8,1%** 9,6% 10,2%

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z11.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(3). Liczba obserwacji n = 700
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 0,6% 0,7% 0,9% 1,0%
a=0,05 4,1% 4,5% 3,9% 4,2%
a=0,1 9,5% 8,2%* 8,2%* 8,0%**
metoda bootstrap
a=0,01 0,6% 0,9% 1,0% 1,2%
a=0,05 3,9% 4,3% 3,7%* 3,9%
a=0,1 8,8% 8,0%** 7,6%** 7,8%%*
metoda permutacji
a=0,01 0,7% 0,7% 1,0% 1,3%
a=0,05 4,1% 3,5%** 3,6%** 3,8%*
a=0,1 8,7% 7,7%** 7,4%%%* 7,6%**
Zrédto: obliczenia whasne.
Tabela Z12.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(3). Liczba obserwacji n = 1000
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,1% 0,6% 0,7% 1,1%
a = 0,05 4,3% 4,4% 4,2% 3,9%
a=0,1 8,2%* 9,4% 9,1% 10,5%
metoda bootstrap
a=0,01 1,3% 0,9% 0,8% 1,0%
a=0,05 3,9% 4,3% 4,0% 3,8%*
a=0,1 7,7%%* 8,8% 8,8% 9,4%
metoda permutacji
a=10,01 1,1% 0,8% 0,9% 0,9%
a=0,05 3,7%* 4,7% 3,6%** 3,7%*
a=0,1 7,5%%%* 9,0% 8,8% 9,2%

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z13.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(10). Liczba obserwacji n = 300
Wymiar zanurzenia m
Poziom istotnosci a
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 2,1%*** 2,1%%** 1,9%%** 1,7%%*
a = 0,05 6,7%** 6,8%*** 6,6%** 7,9%***
a=0,1 13,9%*** 14,3%*** 13,2%*** 13,3%***
metoda bootstrap
a=0,01 1,3% 1,4% 1,7%** 1,7%%**
a=0,05 5,6% 5,7% 5,4% 6,2%*
a=0,1 11,8%* 12,0%** 10,5% 11,3%
metoda permutacji
a=0,01 1,4% 1,7%%** 1,5% 1,7%**
a=0,05 5,6% 5,7% 5,1% 5,7%
a=0,1 11,4% 10,8% 11,0% 11,1%
Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z14.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(10). Liczba obserwacji n = 500
Wymiar zanurzenia m
Poziom istotnosci o
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,9%*** 1,8%** 1,9%%** 2,0%***
a=0,05 6,2%* 7,2%%%* 6,3%* 7,0 % ***
a=0,1 11,3% 11,7%* 12,2%** 12,2%**
metoda bootstrap
a=0,01 2,2%%** 1,6%* 1,6%* 2,0% % **
a=0,05 5,8% 6,7%** 5,9% 6,4%**
a=0,1 9,6% 10,7% 11,3% 11,2%
metoda permutacji

a=0,01 1,8%** 1,6%* 1,8%%** 2,2%%**
a=0,05 5,9% 6,5%** 5,7% 6,2%*
a=0,1 10,0% 11,1% 10,6% 11,3%

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z15.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(10). Liczba obserwacji n = 700
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,0% 1,3% 1,3% 1,4%
a=0,05 4,8% 5,4% 5,3% 5,1%
a=0,1 10,8% 10,0% 9,5% 9,8%
metoda bootstrap
a=0,01 0,9% 1,5% 1,3% 1,5%
a=0,05 4,3% 5,0% 4,4% 5,1%
a=0,1 9,6% 9,2% 8,8% 9,6%
metoda permutacji

a=0,01 0,9% 1,4% 1,3% 1,4%

a = 0,05 4,4% 5,1% 4,8% 4,8%
a=0,1 9,7% 9,4% 8,6% 9,4%

Zrédto: obliczenia wiasne.
Tabela Z16.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu #(10). Liczba obserwacji n = 1000
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=>5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,1% 1,0% 1,2% 1,2%
a=0,05 5,2% 5,7% 4,7% 4,8%
a=0,1 10,0% 11,2% 10,8% 10,8%
metoda bootstrap
a=0,01 1,5% 1,4% 1,1% 1,1%
a=0,05 5,2% 5,3% 4,4% 5,3%
a=0,1 9,7% 10,6% 10,5% 10,0%
metoda permutacji

a=0,01 1,4% 1,2% 1,2% 1,3%
a=0,05 5,0% 5,7% 4,8% 4,8%
a=0,1 9,6% 9,8% 10,4% 10,4%

Zrodto: obliczenia wlasne.
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Tabela Z17.
Empiryczny rozmiar testu dla rozkladu y2(2). Liczba obserwacji n = 300
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny

a=0,01 1,1% 1,7%%* 1,8%** 1,7%%*
a = 0,05 6,1% 6,5%** 7,2%*** 6,5%**
a=0,1 12,3%** 13,0%*** 12,5%*** 12,8%***

metoda bootstrap
a=10,01 0,6% 1,6%* 1,4% 1,6%*
a=0,05 5,6% 5,6% 6,3%* 5,9%
a=0,1 10,6% 11,1% 11,4% 11,8%*

metoda permutacji
a=10,01 0,8% 1,0% 1,4% 1,3%
a=0,05 5,3% 5,8% 5,9% 5,8%
a=0,1 11,3% 11,3% 11,5% 11,3%

Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z18.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu y2(2). Liczba obserwacji n = 500
Poziom istotnosci o Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny

a=0,01 1,4% 1,3% 1,1% 0,9%
a=0,05 5,3% 7,3%%** 7,3%*** 7,1%%**
a=0,1 12,6%*** 12,4%** 12,7%*** 12,5%**

metoda bootstrap
a=0,01 1,3% 1,1% 0,9% 1,0%
a=0,05 5,4% 6,4%** 6,5%** 6,5%**
a=0,1 11,6%* 12,3%** 11,8%* 12,2%**

metoda permutacji
a=10,01 1,2% 1,0% 0,9% 0,8%
a=0,05 4,8% 7,2% %% 6,2%* 6,7%**
a=0,1 11,9%** 11,8%* 12,9%%** 12,1%**

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z19.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu y2(2). Liczba obserwacji n = 700
Poziom istotnosSci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 0,9% 1,2% 0,9% 0,8%
a=0,05 6,2%* 5,3% 5,0% 5,1%
a=0,l1 11,7%* 11,6%* 10,4% 10,5%
metoda bootstrap
a=0,01 1,2% 1,4% 0,9% 0,6%
a=0,05 5,9% 5,6% 5,1% 5,3%
a=0,1 11,3% 11,0% 10,0% 10,2%
metoda permutacji
a=0,01 1,0% 1,3% 0,9% 0,8%
a=0,05 6,1% 5,1% 5,0% 5,2%
a=0,1 11,0% 11,0% 9,8% 10,0%
Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z20.
Empiryczny rozmiar testu dla rozkladu y%(2). Liczba obserwacji n = 1000
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 0,9% 1,3% 1,1% 1,0%
a=0,05 5,1% 5,5% 4,9% 5,2%
a=0,1 11,7%* 10,9% 10,6% 10,2%
metoda bootstrap
a=0,01 0,8% 1,3% 1,2% 0,8%
a=0,05 4,8% 5,0% 4,8% 5,1%
a=0,1 10,8% 10,3% 9,8% 9,6%
metoda permutacji
a=0,01 0,9% 1,5% 1,1% 1,0%
a=0,05 4,7% 4,9% 5,1% 5,2%
a=0,1 10,7% 10,5% 10,8% 10,2%

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z21.
Empiryczny rozmiar testu dla rozkladu y2(4). Liczba obserwacji n = 300
Poziom istotnosSci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,1% 1,4% 1,1% 1,2%
a=0,05 4,0% 5,9% 6,4%** 6,0%
a=0,1 10,4% 10,6% 11,3% 11,3%
metoda bootstrap
a=0,01 0,7% 1,3% 1,1% 1,3%
a=0,05 3,4%%* 5,2% 5,4% 4,6%
a=0,1 7,8%** 9,4% 10,0% 10,6%
metoda permutacji
a=0,01 1,1% 0,9% 1,0% 1,1%
a=0,05 3,7%* 4,6% 5,0% 4,9%
a=0,1 7,9%** 9,0% 9,7% 9,9%
Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z22.
Empiryczny rozmiar testu dla rozkladu y2(4). Liczba obserwacji n = 500
Poziom istotnosci o Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 0,8% 1,1% 1,1% 1,2%
a= 0,05 3,4%** 4,4% 4,4% 4,4%
a=0,1 9,3% 9,3% 9,8% 10,1%
metoda bootstrap
a=0,01 0,7% 0,8% 0,9% 1,1%
a=0,05 2,9%%** 3,6%** 3,5%** 4,4%
a=0,1 8,4%* 8,3%* 8,5% 8,6%
metoda permutacji
a=0,01 0,8% 0,8% 1,0% 1,2%
a=0,05 3,1 %% 3,9% 4,1% 4,2%
a=0,1 8,3%* 8,7% 8,9% 8,9%

Zrodto: obliczenia wiasne.
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Tabela Z23.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu y2(4). Liczba obserwacji n = 700
Poziom istotnosSci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 0,8% 0,7% 1,1% 1,2%
a=0,05 3,6%** 3,9% 4,7% 4,5%
a=0,l1 8,5% 7,7%** 8,8% 9,2%
metoda bootstrap
a=0,01 0,7% 1,0% 1,1% 1,3%
a=0,05 3,5%** 3,9% 4,6% 4,5%
a=0,1 7,8%%* 7,0% % ** 8,5% 8,4%*
metoda permutacji
a=0,01 0,8% 1,0% 1,5% 1,4%
a=0,05 3,7%* 3,9% 4,1% 4,4%
a=0,1 8,3%* 7,6%** 8,4%* 9,1%
Zrédto: obliczenia whasne.
Tabela Z24.
Empiryczny rozmiar testu dla rozkladu y%(4). Liczba obserwacji n = 1000
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 0,5% 0,8% 1,4% 1,5%
a = 0,05 4,4% 4,4% 4,1% 5,0%
a=0,1 8,7% 8,5% 9,2% 9,5%
metoda bootstrap
a=0,01 0,6% 0,6% 1,6%* 1,7%**
a=0,05 3,8%* 4,3% 4,3% 4,8%
a=0,1 8,6% 8,1%** 8,7% 9,0%
metoda permutacji
a=0,01 1,0% 0,7% 1,6%* 1,8%%**
a=0,05 3,9% 4,4% 3,9% 4,6%
a=0,1 8,3%* 8,6% 8,8% 9,1%

Zrodo: obliczenia wiasne.
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Tabela Z25.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu G(5,1). Liczba obserwacji n = 300
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,5% 2,2%%** 2,0%*** 1,7%%**
a = 0,05 7,1%%%* 8,0%*** 7,3%*** 7,5%***
a=0,1 13,3%*** 14,6%*** 14,6%*** 13,8%***
metoda bootstrap
a=0,01 1,3% 1,4% 2,0%%** 1,6%*
a=0,05 4,8% 6,2%* 6,4%** 6,1%
a=0,1 10,3% 12,4%%* 11,9%** 11,0%
metoda permutacji
a=0,01 1,3% 1,6%* 1,7%** 1,7%**
a=0,05 5,0% 6,2%* 6,2%* 5,8%
a=0,1 11,1% 12,0%** 11,6%* 11,4%
Zrédlo: obliczenia whasne.
Tabela Z26.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu G(5,1). Liczba obserwacji n = 500
Poziom istotnosci o Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny
a=0,01 1,2% 1,4% 1,6%%* 1,8%%*
a=0,05 6,0% 7,3%%** 6,4%** 6,6%**
a=0,1 12,0%** 13,0%*** 13,4%*** 12,8%***
metoda bootstrap
a=0,01 1,3% 1,4% 1,7%** 1,7%%**
a=0,05 4,4% 6,3%* 5,7% 5,6%
a=0,1 10,7% 11,9%** 11,4% 11,3%
metoda permutacji

a=0,01 0,9% 1,6%* 1,2% 1,8%**
a=0,05 5,1% 6,6%** 5,7% 5,8%
a=0,1 10,7% 11,7%* 11,9%** 11,3%

Zrodto: obliczenia wiasne.



360 Witold Orzeszko
Tabela Z27.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu G(5,1). Liczba obserwacji n = 700
Poziom istotnosSci a Wymiar zanurzenia m
m=2 m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny

a=0,01 1L,1% 1,6%* 1,7%%* 1,7%%**
a=0,05 6,5%** 6,3%* 6,3%* 7,0%***
a=0,1 12,3%%** 11,8%* 12,0%** 12,5%%**

metoda bootstrap
a=0,01 1,4% 1,7%%* 1,3% 1,5%
a=0,05 6,2%* 6,0% 6,2%* 6,7%**
a=0,1 11,3% 11,1% 11,1% 11,6%*

metoda permutacji
a=0,01 0,9% 1,3% 1,3% 1,6%*
a=0,05 6,4%** 6,4%** 5,9% 7,0%%**
a=0,1 11,8%* 11,0% 11,2% 11,9%**

Zrédto: obliczenia whasne.
Tabela Z28.
Empiryczny rozmiar testu dla rozktadu G(5,1). Liczba obserwacji n = 1000
Poziom istotnosci a Wymiar zanurzenia m
m=2 | m=3 | m=4 m=S5
rozklad asymptotyczny

a=0,01 1,5% 1,6%* 1,5% 1,6%*
a=0,05 6,0% 6,0% 5,9% 6,0%
a=0,1 10,9% 11,4% 11,3% 11,6%*

metoda bootstrap
a=0,01 1,7%** 1,7%** 1,2% 1,4%
a=0,05 5,8% 5,5% 5,5% 5,6%
a=0,1 10,4% 10,2% 10,2% 10,6%

metoda permutacji
a=0,01 1,4% 1,7%%** 1,5% 1,6%*
a=0,05 5,6% 5,8% 6,0% 5,9%
a=0,1 10,8% 10,9% 10,7% 11,0%

Zrodo: obliczenia wiasne.
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SYMULACYJNA OCENA ROZMIARU TESTU BDS

Streszczenie

Test BDS jest jednym z najwazniejszych i najcz¢sciej stosowanych narzedzi detekcji nieliniowosci
w szeregach czasowych. W artykule, przy zastosowaniu symulacji Monte Carlo, analizie poddano jego
rozmiar. Symulacje przeprowadzono na podstawie szeregéw liczb pseudolosowych o réznych diugo-
Sciach, wygenerowanych z siedmiu rozktadéw o zréznicowanych wlasnosciach. W badaniu uwzgledniono
trzy sposoby aproksymacji rozktadu statystyki testowej: klasyczny — polegajacy na zastosowaniu asymp-
totycznego rozktadu normalnego oraz dwie metody probkowania — bootstrap oraz metod¢ permutacji.

Stowa kluczowe: test BDS, metody probkowania, rozmiar testu, symulacje Monte Carlo

SIMULATION ANALYSIS OF THE SIZE OF THE BDS TEST

Abstract

The BDS test is one of the most important and most commonly used tools for detection of nonli-
nearity in time series. In the paper, the size of the BDS test is assessed using Monte Carlo simulations.
The simulation uses pseudo-random series of different length, generated from seven distributions with
different properties. In the research, the approximation of the finite sample distribution of the BDS stati-
stic was performed using three methods: the classical one — based on the asymptotic normal distribution
and two resampling methods: the bootstrap and the permutation technique.

Keywords: BDS test, resampling methods, size of a test, Monte Carlo simulations






PRZEGLAD STATYSTYCZNY
R.LXI - ZESZYT 4 - 2014

MAREK WALESIAK

PRZEGLAD FORMUL NORMALIZACJI WARTOSCI ZMIENNYCH ORAZ ICH
WEASNOSCI W STATYSTYCZNEJ ANALIZIE WIELOWYMIAROWE]

1. WSTEP

Punktem wyjscia zastosowania metod statystycznej analizie wielowymiarowej jest
macierz danych [x;], w ktorej dowolny element x; (i = 1,...,n; j = 1,...,m) oznacza
obserwacje j-tej zmiennej dla i-tego obiektu. Normalizacje przeprowadza si¢, gdy
zmienne opisujgce obiekty badania mierzone sg na skali przedziatowej lub ilorazo-
wejl. W odniesieniu do stabych skal pomiaru (nominalna, porzadkowa) nie zachodzi
potrzeba normalizacji, na ich warto$ciach bowiem nie wyznacza si¢ ani relacji rOw-
nosci roznic i przedziatow, ani stosunkow.

Celem normalizacji warto$ci zmiennych jest doprowadzenie zmiennych do
poréwnywalnos$ci. Uzyskuje si¢ to poprzez pozbawienie mian wynikow pomiaru oraz
ujednolicenie ich rzedéw wielkos$ci. Pierwszy cel normalizacji jest jednoznaczny. Sta-
nowi on warunek sine qua non normalizacji. Cel drugi nie jest jednoznaczny, a zatem
dopuszcza w tym zakresie rézne rozwigzania. Ujednolicenie rzedow wielkosci dla
zmiennych uzyskuje si¢ np. poprzez ujednolicenie wartosci wszystkich zmiennych
pod wzgledem zmiennosci mierzonej odchyleniem standardowym (medianowym
odchyleniem bezwzglednym dla miar pozycyjnych) lub przez zapewnienie statosci
rozstepu dla znormalizowanych wartosci zmiennych. Ogdlnie rzecz biorgc ujedno-
licenie rzgdow wielkosci uzyskuje si¢ przez wprowadzenie jednolicie okreslonej
warto$ci zerowej dla wszystkich zmiennych (parametr 4; we wzorze (1)), a nastgpnie
przeskalowanie warto$ci zmiennych (parametr B; we wzorze (1)).

W artykule zaprezentowano przeglad formut normalizacyjnych, zaproponowano
dwie nowe formuty normalizacyjne, pokazano zwigzki miedzy formutami normaliza-
cyjnymi oraz wskazano przypadki nieprawidtowych formut normalizacyjnych.

1 Charakterystyke skal pomiaru zawarto m.in. w pracach (Stevens, 1946; Walesiak, 2011,
s. 13-16).
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2. FORMULY NORMALIZACJI WARTOSCI ZMIENNYCH

Ze wzgledu na to, ze jedynymi dopuszczalnymi przeksztalceniami na skali prze-
dzialowej i ilorazowej sg przeksztalcenia liniowe, formuly normalizacyjne mozna
wyrazi¢ ogélnym wzorem (Walesiak, 1988; Walesiak, 1990):

Yy—A 1 4
Zi=bxgra;=—p—=p X =0 (5;>0), (1

J J J

gdzie: x; — wartos¢ j-tej zmiennej dla i-tego obiektu,
z;;— znormalizowana warto$¢ j-tej zmiennej dla i-tego obiektu,
Aj — parametr przesunigcia do umownego zera dla j-tej zmiennej,
B; — parametr skali dla j-tej zmiennej,
a;=— Aj/B;, b; = 1/B; — parametry dla j-tej zmiennej okreslone w tab. 1.
Szczegbdlnymi przypadkami wzoru (1) sg formuly ujete w tab. 1 (por. np. Abraha-
mowicz, 1985; Borys, 1978; Grabinski, 1992, s. 35-38; Jajuga, 1981; Jajuga, Wale-
siak, 2000; Milligan, Cooper, 1988; Mlodak, 2006; Nowak, 1990, s. 38-39; Walesiak,
1988; Walesiak, 1993, s. 40; Walesiak, 1996, s. 38—40; Walesiak, 2002, s. 19).

Tabela 1.
Formuty normalizacyjne
Parametr Skala pomiaru zmiennych
Typ Nazwa formuty b N przed po
4 4 normalizacja | normalizacji
ilorazowa i
n0 | Bez normalizacji - - (lub) przedzia-
towa
ilorazowa i
nl |Standaryzacja /s, -X; / S; (lub) przedzia- |przedziatowa
towa
Standaryzacja ilorazowa i . .
n2 B 1/mad, —med;/mad; | (lub) przedzia- |przedziatlowa
pozycyjna lowa
ilorazowa i
n3 |Unitaryzacja 1/r; -x/r; (lub) przedzia- | przedzialowa
towa
Unitaryzacja pozy- ilorazowa i . .
n3a . 1/ I; —med, / I; (lub) przedzia- |przedziatowa
cyjna towa

2 Autorzy pracy Lira, Wagner, Wysocki (2002, s. 91) proponujg przemnozenie mianownika przez

stata 1,4826. Uzasadnienie wprowadzenia statej zawarto w pracy Mlodak (2009, s. 18).
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Unitaryzacja zero i ilorazowa i
n4 ryzac I, —min{x;} / 7 (lub) przedzia- |przedziatowa
wana ’ i lowa
L 3 ilorazowa i
Normalizacja3 1 —X . .
ns w przedziale [-1; 1] max|x; — }./‘ max| x; = ;‘/‘ g:i:; preedzia- | przedziaiowa
Normalizacja pozy- 1 ~med, ilorazowa i
n5a |cyjna w przedziale max]x, — medj‘ max] x, — me d.‘ (lub) przedzia- |przedzialowa
L 1] ' Y I |towa
né 1s; 0 ilorazowa ilorazowa
néa 1/mad, 0 ilorazowa ilorazowa
n7 Iy 0 ilorazowa ilorazowa
n8 l/mf.lX{X,j} 0 ilorazowa ilorazowa
Przeksztalcenia —
n9 |ilorazowe /%, 0 ilorazowa ilorazowa
n9a 1/ med,; 0 ilorazowa ilorazowa
nlo 1/ Z,": Xy 0 ilorazowa ilorazowa
nll 1/ X 0 ilorazowa ilorazowa
1 -X, ilorazowa i
nl2 |Normalizacja [ — B — (lub) przedzia- |przedzialowa
21=1(le” _Xj) \jzjzl()‘,)' 7/",')2 lowa
Normalizacia 1 —med, ilorazowa i
nl2a 1289) Z 2 2 , | (lub) przedzia- |przedziatowa
pozycyjna z (x;—med ) Z (x;—med ) lowa
i=1 =1
Normalizacja z ze- 1 m; ilorazowa i
nl3 |rem usytuowanym 2 T / > (lub) przedzia- |przedziatowa
centralnie* / / towa

i

z; — wartos$¢ j-tej zmiennej dla i-tego obiektu, z; — znormalizowana warto$¢ j-tej zmiennej dla i-tego

obiektu, x; — $rednia dla j-tej zmiennej, s; — odchylenie standardowe dla j-tej zmiennej, 7; — rozstep dla

J-tej zmiennej, m; =

max{x;}+min{x,}
1 1 -

— $rodek rozstgpu (mid-range), med; = med(x;) — mediana dla

Jj-tej zmiennej, mad; = m?d(X,]-) — medianowe odchylenie bezwzgledne dla j-tej zmienne;j.

Zrodto: opracowanie wiasne.

3

Zob. Rybaczuk (2002, s. 147).

4 http://www.benetzkorn.com/2011/11/data-normalization-and-standardization/ (dostep 1.06.2014).
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W tab. 1 oprécz znanych formul normalizacyjnych przedstawiono dwie nowe
propozycje okreslone jako n12 oraz nl2a. Punktem wyjscia konstrukcji formut
normalizacyjnych n12 i n12a jest formuta normalizacyjna n11. Od wartoSci x;

odejmuje si¢ w liczniku i mianowniku warto$¢ srednig X, (formuta n12) lub mediang
med; = med(x;) (formuta n12a). Dla formuty normalizacyjnej n12 odchylenie stan-

dardowe maleje wraz ze wzrostem liczebnosci obserwacji (obiektow) w macierzy
danych. Nie stanowi to wady tej formuly normalizacyjnej w statystycznej analizie
wielowymiarowej, poniewaz normalizacj¢ przeprowadza si¢ dla kazdej zmiennej ze
zbioru zmiennych dla ustalonej (jednakowej) liczby obserwacji (obiektow).

Normalizacje warto$ci zmiennych nalezy odr6zni¢ od réznych formut przeksztat-
cajacych dane, ktore nie musza by¢ wyrazone w postaci funkcji liniowej okreslone;j
wzorem (1). Np. w porzadkowaniu liniowym przy konstrukcji syntetycznego mier-
nika rozwoju zachodzi niekiedy potrzeba ujednolicenia charakteru zmiennych w celu
zapewnienia jednolitej preferencji zmiennych. Zmienne destymulanty oraz nominanty
przeksztalca si¢ w stymulanty z wykorzystaniem funkcji liniowych i nieliniowych
(zob. np. Walesiak, 2011, s. 10).

Normalizacj¢ warto$ci zmiennych przeprowadza si¢ w pakiecie cluster—
Sim (zob. Walesiak, Dudek, 2014) programu R (R Development Core Team, 2014)
z wykorzystaniem funkcji:

data.Normalization (x, type="n0",normalization="column”)

gdzie: x — macierz danych,

type — typ formuty normalizacyjnej z tab. 1,

normalization — rodzaj normalizacji: “column” — normalizacja wedhug
zmiennych (kolumny w macierzy danych), ”row” — normalizacja wedtug obiektow
(wiersze w macierzy danych).

W tab. 1 przedstawiono wzory na normalizacje¢ wedlug zmiennych. Analogiczne
wzory mozna przedstawi¢ dla normalizacji wedtug obiektow. Normalizacja wedtug
obiektow ma sens w przypadku, gdy wszystkie zmienne wyrazone sa w tej samej
jednostce miary. Taki przypadek ma miejsce np. w badaniach strukturalnych. Dalsze
rozwazania dotyczy¢ beda normalizacji wedlug zmiennych, cho¢ analogiczne spo-
strzezenia odnoszg si¢ do normalizacji wedtug obiektow.

Ujednolicenie rzedow wielkosci jest mozliwe tylko w razie jednolitego okreslenia
wartoséci zerowej dla wszystkich zmiennych (zob. Walesiak, 1988). Przeksztatcenia
ilorazowe mozna stosowac tylko wtedy, gdy zmienne sa mierzone na skali ilorazowe;j
(istnieje dla niej absolutny punkt zerowy). Gdy zbidr zawiera zmienne mierzone na
skali przedziatowej lub przedziatowej i ilorazowej, wowczas do normalizacji mozna
stosowac pozostate formuty normalizacyjne, wprowadzajace jednolicie okreslong war-
tos¢ zerowa (umowng) dla wszystkich zmiennych. Standaryzacja klasyczna (standa-
ryzacja pozycyjna), normalizacja (normalizacja pozycyjna), unitaryzacja (unitaryzacja
pozycyjna), normalizacja w przedziale [-1; 1] (normalizacja pozycyjna w przedziale
[-1; 1]) okreslaja umowng warto$¢ zerowg na poziomie $redniej wartosci zmiennej
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(mediany dla formut pozycyjnych), unitaryzacja zerowana — na poziomie warto$ci
minimalnej, a normalizacja z zerem usytuowanym centralnie — na poziomie $rodka
rozstepu. Zastosowanie tych formut normalizacyjnych do zmiennych mierzonych
na skali ilorazowej, aczkolwiek formalnie poprawne, spowoduje strat¢ informacji
wskutek ,,przejscia” wszystkich zmiennych na skale¢ przedziatowa. Strata informa-
cji przejawia si¢ m.in. ograniczeniem zastosowania réznych technik statystycznych
1 ekonometrycznych.

3. WLASNOSCI FORMUL. NORMALIZACJI WARTOSCI ZMIENNYCH

Przy wyborze formuly normalizacyjnej nalezy bra¢ pod uwage nie tylko skale
pomiaru zmiennych, ale rowniez takie charakterystyki rozkladu zmiennych, jak:
$rednia arytmetyczna (mediana), odchylenie standardowe (medianowe odchylenie
bezwzgledne) i rozstep wyznaczony dla znormalizowanych warto$ci zmiennych (por.
tab. 2).

Tabela 2.
Charakterystyki rozktadu warto$ci zmiennych po normalizacji
Srednia arytmetycz Odchylenie
Typ Formuta Tyrmety standardowe / medianowe Rozstep
na / mediana*® .
odchylenie bezwzgledne*

nl (X,y*},')/sj 0 1 il s;

n2 (x,].—medj)/madj 0 1 r;/ mad;

n3 (x-%)/[1; 0 sl 1y 1

n3a (X,]—mﬁ‘dj)/fj 0 mad; / r; 1

n4 [&;—min{xg}] /r,- [%—min{&j}} /r, s;/ 1 1

n5 (Xf}f)/mf?lx X'f}f‘ 0 Sj/mf-”‘ Xif‘_}/‘ f//mf?‘x X!/'_}j‘
n5a (x,j—med/.)/max x,].—medj‘ 0 madj/max X,jfmedj‘ rj/max x,].—medj‘
ne Xij/Sj j"j/sf 1 1/ s

néa *le/m‘adj }j/madj 1 r;/ mad;

n’7 xij/rj j"J'/r/ il 1 1

n8 x; /max{x;} X, /max{x;} s, /max{x;} 1, /max{x;}

n9 X{//}j 1 SJ’/X’j rj/}j
n9%a x;/ med,; 1 mad; | med; r;/ med;
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n10 /3 1/n s/Y0 % 030 %

nll X’// ZH X’Z/ }j/ Z,':1 Xli SJ‘/ zi:l /‘%/ I‘// Zi:] /‘i
X5~ jYj 1 ij

nl2 = _ 0 —_— [ _

Z/:u(xif_xj)z n-1 Zi:l(X[/‘_"'j)z
3, med, mad, 5
nl2a n 0 n n
21:1 (X// - med./)2 \/Z;‘:l (ij - m€d/’)2 \/Z,’:l (X” - med.f)z
Xy~ 1m; }f —m; 5
1 . .
ns /2 ;12 r/2 2

* mediana i medianowe odchylenie bezwzglgdne dla n2, n3a, n5a, n6a, n9a, nl2a.
Zr6dto: opracowanie whasne z wykorzystaniem prac: Jajuga (1981, s. 33), Walesiak (1996, s. 39), Wale-
siak (2011, s. 20), Jajuga, Walesiak (2000, s. 109), Lira, Wagner, Wysocki (2002, s. 91), Mtodak (2006,
s. 39-40).

a)

b)

d)

Analiza tab. 2 pozwala sformutowa¢ nastepujace wnioski:

formuty normalizacyjne (unitaryzacja, unitaryzacja pozycyjna, unitaryzacja
zerowana, przeksztalcenie ilorazowe z podstawa normalizacji rdwng rozstepowi,
normalizacja z zerem usytuowanym centralnie) sg cenne, poniewaz zapewniaja
znormalizowanym warto$ciom zmiennych zréznicowang zmiennos$¢ (mierzong
odchyleniem standardowym a dla normalizacji pozycyjnych medianowym odchy-
leniem bezwzglednym) i jednoczes$nie staty rozstep dla wszystkich zmiennych;
standaryzacja klasyczna, standaryzacja pozycyjna, normalizacja oraz przeksztalce-
nie ilorazowe z podstawa normalizacji rowng odchyleniu standardowemu i1 media-
nowemu odchyleniu bezwzglednemu powoduja ujednolicenie wartosci wszystkich
zmiennych pod wzgledem zmienno$ci mierzonej odchyleniem standardowym
(medianowym odchyleniem bezwzglednym dla miar pozycyjnych); oznacza to
wyeliminowanie zmiennosci jako podstawy réznicowania obiektow;
przeksztalcenia ilorazowe z podstawa normalizacji rdwng maksimum oraz pier-
wiastkowi z sumy kwadratow obserwacji zapewniajg znormalizowanym warto-
$ciom zmiennych zréznicowang zmiennos$¢, Srednig arytmetyczng i rozstep;
przeksztalcenia ilorazowe z podstawg normalizacji réwng sumie, $redniej aryt-
metycznej i medianie, normalizacja pozycyjna, normalizacja w przedziale [-1; 1]
oraz normalizacja pozycyjna w przedziale [—1; 1] zapewniaja znormalizowanym
wartosciom zmiennych zrdznicowang zmiennos¢ i rozstep oraz statg dla wszyst-
kich zmiennych $rednig arytmetyczng (median¢ dla miar pozycyjnych); pierwsza
formuta stanowi podstawe normalizacji w badaniach strukturalnych (stosuje si¢
tutaj normalizacje wedtug obiektow);

5 Opracowanie wiasne z wykorzystaniem prac: Jajuga, Walesiak (2000, s. 110-111), Walesiak

(2002, s. 20).
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e) wszystkie formuly normalizacyjne, bedace przeksztalceniami liniowymi obserwa-
cji na kazdej zmiennej, zachowujg sko$no$¢ i kurtoze rozktadu zmiennych®;

f) dla kazdej pary zmiennych wszystkie formuty normalizacyjne nie zmieniajg war-
tosci wspotczynnika korelacji liniowej Pearsona.

4. NORMALIZACJA WARTOSCI ZMIENNYCH — ZWIAZKI MIEDZY FORMULAMI
NORMALIZACYJNYMI I INNE SPOSTRZEZENIA

W wyniku zastosowania wybranych formul normalizacyjnych w dwdch nastgpuja-
cych po sobie krokach otrzymuje si¢ wyniki tozsame z zastosowaniem jednej z formut

normalizacyjnych (zob. tab. 3).

Tabela 3.
Formuty normalizacyjne odpowiadajace normalizacji dwukrokowe;j
Zastosowana formuta normalizacyjna o ) )
ook 1 Krok 2 Implikacja Formuta normalizacyjna

nl n’7 = n3
n2 n7 = n3a
n5 n’7 = n3

nb5a n7 = n3a
n3 neé = nl

n3a néa = n2

Zroédto: opracowanie wiasne.

W literaturze (por. np. Zelias, 2002, s. 794; Mtodak, 2006, s. 40) proponowane sa
nastepujace formuty normalizacyjne:

Z=x%/3 % 2
2, = x;/ med(x;). (3)

Formutly te sa bledne, poniewaz jednym z celow normalizacji jest pozbawienie
mian wynikoéw pomiaru. W tym przypadku nie nastgpi pozbawienie mian wynikow
pomiaru.

6 Obliczenia sprawdzajace wykonano w pakiecie e1071 (Meyer i in., 2014) programu R wyko-

rzystujac trzy wzory na sko$nos¢ i kurtoze zaprezentowane w pracy Joanes, Gill (1998).
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W literaturze (zob. Grabinski, 1988, s. 245; Grabinski, 1992, s. 35; Pawelek,
2008, s. 57) dyskutowana jest ogolna formuta normalizacyjna o postaci:

Pj
X — 4
7= (’B’J ; (4)

gdzie: A; — parametr przesunigcia do umownego zera dla j-tej zmiennej,
B; — parametr skali dla j-tej zmiennej,
P; — dodatnia liczba na ogét rowna 1/2, 1, 2, ... .

Tylko V p,=1 formutfa ta jest identyczna z normalizacyjnym przeksztatceniem
J

liniowym o postaci (1). Zastosowanie innych wartosci w potedze spowoduje, ze

otrzyma si¢ znormalizowane warto$ci zmiennych, ktore nie zachowaja dwdch pod-

stawowych wtasnosci formut normalizacyjnych:

a) skos$nosc¢ i kurtoza rozktadu zmiennych przed i po normalizacji bedzie inna,

b) wspotczynniki korelacji liniowej Pearsona dla kazdej pary zmiennych przed i po
normalizacji beda mialy inne wartosci.

5. PODSUMOWANIE

W artykule zaprezentowano przeglad formut normalizacyjnych wartosci zmien-
nych wyrazonych ogdlng formulg liniowg o postaci (1). Szczegolne przypadki tej
formuty ujeto w tab. 1.

Wtasnosci zaprezentowanych formul normalizacyjnych przedstawiono w tab.
2. Przy wyborze formuty normalizacyjnej nalezy bra¢ pod uwage nie tylko skale
pomiaru zmiennych, ale rowniez takie charakterystyki rozktadu zmiennych, jak:
srednia arytmetyczna (mediana dla formul pozycyjnych), odchylenie standardowe
(medianowe odchylenie bezwzglgdne dla formut pozycyjnych) i rozstep wyznaczony
dla znormalizowanych wartosci zmiennych.

Ponadto zaproponowano dwie nowe formuty normalizacyjne (n12 i nl2a),
pokazano zwiazki miedzy formulami normalizacyjnymi oraz wskazano przypadki
nieprawidlowych formut normalizacyjnych.

Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu
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PRZEGLAD FORMUL NORMALIZACJI WARTOSCI ZMIENNYCH ORAZ ICH WEASNOSCI
W STATYSTYCZNEJ ANALIZIE WIELOWYMIAROWEJ

Streszczenie

Celem normalizacji warto$ci zmiennych jest doprowadzenie zmiennych do poréwnywalnos$ci
poprzez pozbawienie mian wynikow pomiaru oraz ujednolicenie ich rzedow wielkosci. W artykule
zaprezentowano przeglad formut normalizacyjnych warto$ci zmiennych oraz ich wlasnosci. Zapropono-
wano dwie nowe formuty normalizacyjne, pokazano zwiazki migdzy formutami normalizacyjnymi oraz
wskazano nieprawidtowe formuty normalizacyjne.

Stowa kluczowe: normalizacja, standaryzacja, unitaryzacja, przeksztalcenia ilorazowe, wlasnosci
formut normalizacyjnych

DATA NORMALIZATION IN MULTIVARIATE DATA ANALYSIS.
AN OVERVIEW AND PROPERTIES

Abstract

The purpose of normalization is to adjust the size (magnitude) and the relative weighting of the input
variables. The article presents an overview of the normalization formulas and their properties. Moreover
a new formulas of normalization of the values of variables are proposed. The article discusses connection
among normalization formulas and indicates incorrect normalization formulas.

Keywords: normalization, standardization, unitarization, quotient transformation, normalization
formulas properties
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BADANIE DYNAMICZNYCH ZALEZNOSCI POMIEDZY NAPLYWEM
BEZPOSREDNICH INWESTYCJI ZAGRANICZNYCH A WZORCEM
PRZEWAG KOMPARATYWNYCH W POLSKIEJ GOSPODARCE

1. WPROWADZENIE

Bezposrednie inwestycje zagraniczne (BIZ) dla wielu krajow sa istotnym zrodiem
kapitatu, ktéry wspomaga przeobrazenia w strukturze produkcji i sprzyja rozwojowi
gospodarczemu. Znaczaca role odgrywa w tym transfer nowych technologii, ktérych
no$nikiem sg BIZ. Transfer technologii za posrednictwem BIZ jest mozliwy na rézne
sposoby, m.in. poprzez przeplyw wiedzy technologicznej, organizacyjnej czy marke-
tingowej. Posrednia forma transferu technologii jest rowniez zwigkszenie wartosci
kapitatu ludzkiego w kraju goszczacym BIZ w wyniku sprowadzenia z zagranicy
specjalistow dysponujacych odpowiednig wiedza i doswiadczeniem (Salamaga, 2013).
Jesli opisywane tu efekty zwiazane z naplywem BIZ zachodza w odpowiednio duzej
skali a gospodarka kraju beneficjenta BIZ ma odpowiednie zdolno$ci absorbowania
nowych technologii, to mozliwe sg zmiany w aparacie wytworczym gospodarki. Te
zmiany wspieraja konkurencyjno$¢ eksportowg gospodarki w zakresie roznych grup
towarowych. Ozawa (1992) opracowal teoretyczny model rozwoju gospodarczego,
w ktorym zatozyl, ze BIZ naptywaja kolejno do branz surowcochtonnych, pracochton-
nych, kapitatochtonnych i technologicznie intensywnych, przy czym naptyw BIZ do
okreslonej branzy wzmacnia konkurencyjno$¢ towardw w niej wytwarzanych. Naptyw
BIZ do coraz bardziej zaawansowanych technologicznie branz ma w zalozeniu tworcy
modelu przektada¢ si¢ docelowo na wzrost poziomu rozwoju gospodarczego (stadium
rozwoju mozna ustali¢ na podstawie wyrdznionej branzy, ktora najbardziej absor-
buje BIZ). Dtugookresowe zaleznosci pomig¢dzy naptywem BIZ i wzorcem przewag
komparatywnych w literaturze polskiej sa przewaznie przedmiotem rozwazan teore-
tycznych rzadko popartych rzeczowa analizg empiryczng zwlaszcza przy wykorzy-
staniu narzedzi ekonometrycznych (np. Witkowska, 1996; Nytko, 2007; Tarasinski,
2009; Salamaga, 2013). W literaturze zagranicznej przedmiotowa problematyka jest
laczona czesto z modelem ,,szyku lotu dzikich gesi” Akamatsu (1935) opisujacym
przeptywy wiedzy technologicznej pomiedzy krajami. Rowniez i w tych badaniach
metody ilosciowe, a zwlaszcza metody stanowigce dorobek wspotczesnej ekonome-
trii stosowane sg raczej na zasadzie wyjatku niz reguly (np. Ozawa 1992; Damijan,
Rojec, 2004; Cutler, Ozawa, 2007; Anuruddika, Senevirathne, 2010; Koyama, 2011;
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Harding, Javorcik, 2012). Tymczasem opisanie dynamicznych zaleznosci pomi¢dzy
BIZ i wskaznikiem ujawnionej przewagi komparatywnej (ang. Revealed Comparative
Advantage Index — RCA) dobr eksportowanych przy wykorzystaniu odpowiednich
modeli szeregow czasowych wydaje si¢ zasadne z punktu widzenia weryfikacji
mechanizmu modelu Ozawy (1992). Taki tez cel stawia sobie autor niniejszego
opracowania w odniesieniu do polskiej gospodarki. W artykule zostang zbadane
dynamiczne zalezno$ci pomiedzy BIZ i wskaznikiem RCA dobr o réznym nasyceniu
czynnikami produkcji za pomoca modelu korekty btgdem uwzgledniajacym zjawisko
kointegracji szeregdw czasowych. Aby doktadniej przeanalizowaé sprzezenia zwrotne
pomigdzy zmiennymi, przedstawiono réwniez wyniki funkcji odpowiedzi na impuls
i dekompozycji wariancji prognoz poszczegdlnych zmiennych. Wyniki tej analizy
beda stanowity rowniez punkt odniesienia do weryfikacji teorii dynamicznych prze-
wag komparatywnych Ozawy (1992), ktorej waznym ogniwem jest dtugookresowa
relacja BIZ i konkurencyjnosci gospodarki.

2. METODA BADANIA

Badanie dynamicznych relacji pomigdzy zmiennymi BIZ' i RCA poprzedzono
obliczeniem warto$ci wskaznika ujawnionej przewagi komparatywnej osobno dla
dobr surowcochtonnych (RCAs), pracochtonnych (RCAp), kapitatochtonnych (RCAk)
i technologicznie intensywnych (RCAt). W tym celu skorzystano ze wzoru (Misala,
2011):

= E’CJ 1)

RC4, =In :
Im; Im

gdzie:

Ex; — warto$¢ eksportu i-tej grupy towarowej,
Im; — warto$¢ importu i-tej grupy towarowej,
Ex — catkowita warto$¢ polskiego eksportu,
Im — catkowita warto$¢ polskiego importu.

Dodatnia warto$¢ miernika (1) wskazuje na wystgpowanie przewagi kompa-
ratywnej w i-tej grupie towarowej, natomiast warto§¢ ujemna oznacza brak takiej
przewagi. Wskaznik (1) jest stosunkowo cze¢sto stosowanym miernikiem w badaniach
konkurencyjnos$ci migdzynarodowej gospodarek i stanowi integralny sktadnik teorii
dynamicznych przewag komparatywnych (Ozawa, 1992). Tym niemniej wyniki otrzy-
mane na bazie tego wskaznika zwlaszcza dla gospodarek krajow rozwijajacych sig,
czy gospodarek scentralizowanych wymagaja jeszcze uzupehienia o wskazniki zmian

1 W niniejszych badaniach zmienna BIZ reprezentuje strumien naptywu bezposrednich inwestycji
zagranicznych (ang. inward FDI flows).
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jakosciowych w strukturze eksportu oraz o wartosci eksportu netto (Misala, 2011).
Do mankamentow wskaznika (1) nalezy rowniez zaliczy¢ ograniczong mozliwosé
wyjasnienia za jego pomocg zrodta przewag komparatywnych.

Przydzielenie towaréw do poszczegdlnych grup w oparciu o Migdzynarodowa
Standardowa Klasyfikacj¢ Handlu (ang. Standard International Trade Classiffication
— SITC) przebiegato w nastgpujacy sposob (Misala, Plucinski, 2000):

— produkty surowcochlonne: grupy towarowe nr 0, 2-26, 3-35, 4, 56,

— produkty pracochtonne: grupy towarowe nr 26, 6—62—67-68, 8—87-88,

— produkty kapitatochtonne: grupy towarowe nr 1, 35, 53, 55, 62, 67, 68, 78,

— produkty technologicznie intensywne: grupy towarowe nr 51, 52, 54, 57-59,

7-75-78, 87-88.

W obliczeniach postuzono si¢ danymi z Gtéwnego Urzedu Statystycznego obej-
mujgcymi okres od pierwszego kwartatu 2002 r. do czwartego kwartatu 2013 2.

Badajac dynamiczne relacje pomigdzy strumieniem naptywajacych BIZ 1 wskazni-
kami przewagi komparatywnej brano pod uwage model wektorowej autoregresji (ang.
Vector Autoregression model — model VAR) (Sims 1980, Liitkepohl, 2007; Osinska
i inni, 2007) i model wektorowej korekty btedem (ang. Vector Error Correction Model
— model VECM) (Johansen, 1995; Majsterek, 1998; Syczewska, 1999). Aby rozstrzy-
gnaé, czy wlasciwym modelem jest model VAR czy VECM konieczne jest zbadanie
zjawiska kointegracji szeregéw czasowych,

Wystepowanie kointegracji uzasadnia stosowanie modelu VECM, a jej brak
— modelu VAR. Z uwagi na potwierdzenie kointegracji szeregéw czasowych w empi-
rycznej czesci tego opracowania, zasadnicza czes$¢ badan dlugookresowych zaleznosci
pomiedzy BIZ i wskaznikami RCA bedzie wymaga¢ stosowania modelu VECM. Jego
0g6lng posta¢ mozna zapisa¢ nastepujaco (Majsterek, 1998; Syczewska, 1999; Kusi-
det, 2000):

k-1
AX,=¥,D, + ZH,.AXH. +IIX,  + &, (2)

i=1

gdzie:

k
IT _ macierz mnoznikow dtugookresowych, IT = ZA,. -1,

i=1
k
I1; — macierz mnoznikow krotkookresowych, IT, =— ZAI. ,
i=j+1
A; — macierze parametrow wielomianowego operatora opoznien,
D, — wektor zawierajacy sktadniki deterministyczne (np. trend, sezonowos¢),

2 http://www.stat.gov.pl/gus/wskazniki_makroekon PLK HTML.htm, data dostepu: 20.10.2014.
Ograniczenie si¢ do okresu I. kw. 2002 — IV. kw. 2013 byto uwarunkowane dostgpnoscia kompletnych
danych kwartalnych.
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X, — wektor obserwacji wartosci analizowanych procesow,

Y, — macierz wspotczynnikow przy sktadnikach deterministycznych wektora D,,

& — proces bialoszumowy.

W praktyce z kointegracja mamy do czynienia, gdy szeregi czasowe majg ten sam

rzad zintegrowania® (najcze$ciej pierwszy) oraz istnieje ich stacjonarna kombinacja

liniowa. W badaniach zjawiska kointegracji stosuje si¢ najczesciej test sladu, test mak-

symalnej warto$ci wtasnej (Johansen 1991, 1992) lub procedure Engle’a-Grangera.
Wpltyw pojedynczej zmiennej na inng zmienng mozna przeanalizowac za pomoca

funkcji odpowiedzi na impuls. W tym celu model wektorowej autoregresji sprowa-

dzany jest do postaci procesu $redniej ruchomej, w ktorej uwzglednia si¢ rowniez

oddzialywania zaktocen losowych (Majsterek, 1998; Syczewska, 1999; Osinska i inni,

2007; Kusidet, 2000) :

X =208, (3)
i=1
gdzie:
O, =4B",
B — macierz parametrow stojacych przy nieop6znionych wartosciach sktadowych
wektora X.

Elementy macierzy ®; mozna interpretowa¢ jako odpowiedzi wyrdznionej zmiennej
wektora X;na impuls ze strony innej zmiennej przy zatozeniu warunkow ceteris pari-
bus. Tym samym interpretacja funkcji odpowiedzi na impuls staje si¢ do pewnego
stopnia analogiczna do interpretacji mnoznikow w analizie mnoznikowej stosowanej
w modelach wielorownaniowych. Metoda uzupehiajaca analiz¢ interakcji pomigdzy
zmiennymi jest dekompozycja wariancji bledow prognoz poszczegoélnych sktadowych
wektora X,. Dekompozycja wariancji pozwala na ustalenie, jaki udziat w wyjasnieniu
btedu prognozy danej zmiennej majg pozostatle zmienne biorace udzial w badaniu
(Kusidet, 2000; Papiez, Smiech, 2012).

3. WYNIKI ESTYMACJI MODELU

W pierwszym etapie budowy modelu przeanalizowano przebieg szeregdw cza-
sowych reprezentujagcych zmienne RCAs, RCAp, RCAk, RCAt i BIZ (rysunek 1).
Analiza wykreséw poszczegolnych zmiennych wskazuje na wystgpowanie trendu
w przypadku zmiennych RCAk, RCAp oraz RCAL.

3 Szereg czasowy jest zintegrowany, jezeli po obliczeniu roznic rzedu d jest on sprowadzony do
stacjonarnos$ci (Osinska i inni, 2007). Stacjonarno$¢ szeregu bada si¢ za pomoca odpowiednich testow,
np. testu Dickey’a-Fullera czy KPSS.
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Rysunek 1. Wykresy szeregdw czasowych zmiennych RCAs, RCAp, RCAk, RCAt i BIZ

Zrodto: opracowanie wlasne na podstawie danych GUS.

Wybér pomiedzy modelami VAR i VECM poprzedzono badaniem stacjonarnosci
szeregdw czasowych, ustaleniem optymalnego rzedu opoznienia zmiennych i bada-
niem kointegracji szeregdéw czasowych. W badaniu stacjonarno$ci szeregdéw czaso-
wych postuzono si¢ rozszerzonym testem Dickeya-Fullera (test ADF) (Charemza,
Deadman, 1997). Wyniki tego testu zamieszczono w tabeli 1 (w nawiasach podano
prawdopodobienstwa testowe).
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Tabela 1.
Wyniki testu ADF

Wynik testu ADF dla
Nazwa zmiennej Oznaczenie
zmienna zmiennej Zmiennej plerwszycl_l przyrostow
zmiennej
Bezposrednie inwestycje zagraniczne
-1,948 -10,22
BIZ (0,0750) (0,0000)
Wskaznik przewagi komparatywnej
dobr surowcowych -1,354 7,731
RCAs (0,1606) (0,0000)
Wskaznik przewagi komparatywnej
débr pracochtonnych -1,424 -10,510
RCAp (0,1421) (0,0000)
Wskaznik przewagi komparatywnej
dobr kapitatochtonnych -0,4974 7,776
RCAk (0,4954) (0,0000)
Wskaznik przewagi komparatywnej
dobr technologicznie intensywnych RCAt -1,0531 -9,885
(0,2930) (0,0000)

Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych GUS.

Przedstawione wyniki wskazuja, ze zaden z szeregdéw czasowych nie jest sta-
cjonarny (prawdopodobienstwa testowe sg wigksze od 0,05), natomiast pierwsze
przyrosty odpowiednich zmiennych sg stacjonarne. Zatem szeregi czasowe badanych
zmiennych sa zintegrowane w stopniu pierwszym.

Przy ustalaniu optymalnej liczby opdznien zmiennych w oparciu o model VAR
postuzono si¢ testem mnoznika Lagrange’a oraz uzupethiajgco kryteriami informa-
cyjnymi (Osinska i inni, 2007). Wyniki testu mnoznika Lagrange’a i kryterium infor-
macyjnego Akaike wskazaty, ze optymalny rzad op6znienia zmiennych wynosi trzy
i takie opdznienie przyjeto w dalszej czg$ci analizy. Badanie kointegracji szeregow
czasowych przeprowadzono stosujac test $ladu i test maksymalnej wartosci wilasnej
(Johansen, 1991, 1992). W tabeli 2 zamieszczono wyniki obu testow (w nawiasach
znajduja si¢ prawdopodobienstwa testowe). Przedstawione rezultaty wskazuja przy
poziomie istotnosci 0,05 na wystepowanie kointegracji rzedu pierwszego.
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Tabela 2.
Wyniki testu kointegracji
koirljtiz(riacji W. wlasna | Test §ladu | Test L max
: 06013 | 05ike) | (o020
B
: 0167 | oSoiy | ossan
: 01334 | 0wy | s
¢ 00660 | Goreey | (ooren

Zrédto: obliczenia wiasne na podstawie danych GUS.

W zwiazku z kointegracja szeregdw czasowych do badania dynamicznych zalez-
nos$ci pomiedzy BIZ i przewagami komparatywnymi zastosowano model VECM. Na
podstawie wynikow wstepnej analizy dynamicznej struktury szeregdw czasowych BIZ
i wskaznikow ujawnionej przewagi komparatywnej do modelu VECM wprowadzono
efekty sezonowe S, tj. D,= [S}, S5, S3, const] 1 X, = [BIZ, RCAs, RCAp, RACk, RACt].
Wyniki ocen parametrow modelu, warto$ci wspotczynnika determinacji, a takze war-
tosci statystyki Durbina-Watsona przedstawiono w tabeli 3. Wiersz tabeli oznaczony
symbolem EC1 zawiera oceny sktadnika korekty btedem. Sktadnik ten reprezentuje
mechanizm krotkookresowych dostosowan stuzacy dochodzeniu do dtugookresowego
stanu rownowagi modelowanej zmiennej. W kolejnych réwnaniach dla zmiennych
ABIZ, ARCAs, ARCAp, ARCAk i ARCAt obliczone wspotczynniki determinacji (R?)
wskazuja na umiarkowanie dobre dopasowanie rownan modelu VECM do danych
empirycznych (patrz. tabela 3). Ponadto wyniki testu Durbina-Watsona (D-W) w zad-
nym z réwnan nie potwierdzity wystgpowania istotnej autokorelacji reszt.

Na podstawie rezultatow zawartych tabeli 3 mozna stwierdzi¢, ze statystycz-
nie istotny wplyw na biezaca zmian¢ BIZ miaty przyrosty samych BIZ w dwoch
poprzednich okresach, przyrosty wskaznika przewag komparatywnych dobr surow-
cochlonnych w okresie poprzednim, przyrosty wskaznika przewag komparatywnych
débr technologicznie intensywnych w dwoch poprzednich okresach oraz sezonowos¢.
Z kolei przyrost bezposrednich inwestycji zagranicznych w kazdym z dwoch poprzed-
nich kwartaldéw ma istotny wplyw na biezgca zmiang przewag komparatywnych débr
surowcochtonnych, pracochtonnych i technologicznie intensywnych. Oceny parame-
trow sktadnika korekty btgdem EC1 sg ujemne w rownaniach, w ktorych modelowane
sg przyrosty bezposrednich inwestycji zagranicznych, wskaznika przewag kompara-
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tywnych dobr surowcochtonnych, pracochtonnych i technologicznie intensywnych,
co zapewnia dochodzenie do stanu rownowagi poprzez krétkookresowy proces dosto-
sowan. Najsilniejsza korekta odchylenia od dtugookresowej rownowagi wystepuje
w przypadku pierwszego rownania, w ktérym modelowana jest zmienna ABIZ. Tutaj
okoto 4,2% nierownowagi od dlugookresowe;j $ciezki wzrostu jest korygowane przez
krotkookresowy proces dostosowan.

Tabela 3.
Wyniki estymacji modelu VECM
Zmienna modelowana 4X, w modelu VECM
Zmienne ABIZ ARCAs ARCAp ARCAk ARCAt
objasniajace wartos¢ warto$¢ warto$¢ wartos¢ warto$¢
parametr parametr parametr parametr parametr
p p p p p
ABIZ 1 | -0,73493 | 0,0004 | 4,70e-05 | 0,0465 |-1,65e-05| 0,0412 |-1,15¢-05| 0,0891 (-1,72e-05| 0,0421
ABIZ 2 -0,4104 | 0,0408 | 0,0000 | 0,0046 | 0,0000 | 0,0309 | 0,0000 | 0,0709 | 0,0000 | 0,0068
ARCAs_1 | -2378,62 | 0,0230 | 0,0183 | 0,0481 | -0,1347 | 0,0447 | 0,3119 | 0,0116 | 0,0870 | 0,0033
ARCAs 2 | -5534,95 | 0,0921 | -0,3407 | 0,0230 | 0,1292 | 0,0902 | 0,0893 | 0,0561 | -0,0589 | 0,0731
ARCAp_1 |13066,00 | 0,0795 | -0,2207 | 0,0845 | -0,5359 | 0,0855 | 0,6504 | 0,0887 | 0,5509 | 0,0023
ARCAp_2 |-941,2100| 0,1638 | -0,2221 | 0,0142 | 0,2744 | 0,0324 | 0,6263 | 0,0767 | 0,2446 | 0,0191
ARCAKk 1 |-984,105 | 0,0890 | 0,1530 | 0,0900 | 0,0595 | 0,0343 | 0,1282 | 0,0476 | 0,0844 | 0,0654
ARCAk 2 | -7151,31 | 0,0758 | -0,0465 | 0,0039 | 0,1365 | 0,0094 | -0,0730 | 0,0415 | -0,0544 | 0,0382
ARCAt_1 |12899,00 | 0,0024 | -0,1648 | 0,0541 | 0,1365 | 0,0624 | 0,4057 | 0,0938 | -0,3081 | 0,0790
ARCAt 2 |17636,80 | 0,0324 | -0,1546 | 0,0010 | 0,3120 | 0,0177 | 0,2591 | 0,0967 | -0,0587 | 0,0293
S; -581,9880( 0,0478 | -0,0014 | 0,0024 | 0,0013 | 0,0489 | -0,0964 | 0,0005 | -0,0160 | 0,0509
S, -2332,940( 0,0018 | 0,0372 | 0,0423 | -0,0375 | 0,0837 | -0,0626 | 0,0225 | -0,0266 | 0,0287
S;3 -1112,710| 0,0040 | 0,0116 | 0,0040 | -0,0384 | 0,0514 | -0,0703 | 0,0050 | -0,0231 | 0,0332
const 2301,14 | 0,3829 |-0,16388 | 0,0465 | -0,0204 | 0,0131 | 0,12029 | 0,0198 | 0,0981 |9,62¢-05
ECl -0,04220 | 0,0092 |-2,76e-05| 0,0406 |-2,25¢-06| 0,0323 | 1,96e-05 | 0,0202 |-1,49¢-05| 0,0002
R? 56,2% 67,3% 64,5% 62,1% 70,9%
D-W 2,19 2,26 2,39 2,24 2,17

Zrédlo: obliczenia wiasne na podstawie danych GUS.

W tabeli 4 podano parametry wektora kointegrujgcego S po znormalizowaniu
wzgledem zmiennej BIZ oraz parametry wektora dostosowan a.
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Tabela 4.
Wyniki oszacowan wektora kointegrujacego () i wektora dostosowan (o)
Zmienna
Parametr BIZ RCAs RCAp RCAk RCAt
B 1,0000*** 125660,0"* -203600,0"* -12911,0" 159880,0"
a 0,0422"* -2,7672¢-05* -2,2551e-06"* 1,9652¢-05* 1,4985¢e-05"*

Zrédlo: obliczenia wiasne na podstawie danych GUS. Symbolami *, **; ***; oznaczono istotnoéci para-
metréw odpowiednio na poziomie: 10%, 5% i 1%.

Parametry stojgce przy zmiennych RCAs, RCAp w rownaniu dlugookresowym sg
statystycznie istotne przy poziomie istotnosci 0,05, a parametry stojace przy zmien-
nych RCAk, RCALt sg istotne przy poziomie istotnosci 0,1. Oznacza to, ze przewagi
komparatywne dobr surowcochtonnych, pracochtonnych, kapitalochtonnych i tech-
nologicznie intensywnych moga by¢ traktowane jako zmienne dlugookresowego
oddziatywania na bezposrednie inwestycje zagraniczne. Parametry wektora a wska-
zuja z kolei na szybkos¢ dostosowan BIZ w kolejnych réwnaniach modelu VECM.
Najwyzsze tempo dostosowan stwierdzono w réwnaniu modelu VECM opisujacym
zmiany bezposrednich inwestycji zagranicznych (w poréwnaniu z rownaniami przed-
stawiajgcymi zmiany wskaznikdéw przewag komparatywnych).

4. WYNIKI ANALIZY ODPOWIEDZI NA IMPULS

Aby bardziej wnikliwie zbada¢ sprz¢zenia zwrotne pomig¢dzy BIZ i wskaznikami
ujawnionej przewagi komparatywnej dobr o réznym stopniu nasycenia czynnikami
produkcji, przeprowadzono analize przebiegu funkcji odpowiedzi na impuls. Umoz-
liwi to rowniez uzyskanie dodatkowych informacji o zaktoceniach cykli na rynku
towarowym. Na rysunku 2-3 zilustrowano przebieg funkcji odpowiedzi na impuls
ze strony wskaznikéw przewag komparatywnych RCAs, RCAp, RCAk i RCAt i ze
strony BIZ.

Z rysunku 2 wynika, ze reakcja BIZ na impuls ze strony wskaznikow przewag
komparatywnych ma na poczatku charakter oscylacyjny, a potem si¢ stabilizuje, przy
czym w pierwszym kwartale jedynie impuls ze strony wskaznika przewagi kompara-
tywnej dobr kapitatochtonnych powoduje spadek BIZ a impuls ze strony pozostatych
wskaznikow RCA implikuje wzrost BIZ w pierwszym kwartale. Najwickszy zakres
zmian BIZ powoduje impuls ze strony wskaznika ujawnionej przewagi komparatyw-
nej dobr surowcowych. Jednorazowe szoki ze strony ujawnionych przewag kompa-
ratywnych oddzialuja natychmiast, ale wygasaja powoli. Rezultatem tego sg powolne
dostosowania bezposrednich inwestycji zagranicznych. Trwate podwyzszenie poziomu
BIZ na skutek efektu niedopasowan w diugim okresie bylo wywotane impulsem ze
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strony RCAs, natomiast trwale obnizenie poziomu BIZ w dlugim okresie byto skut-
kiem impulsu ze strony RCAp, RCAk i RCAt.
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Rysunek 2. Reakcja BIZ na impuls ze strony wskaznikow przewagi komparatywnej dobr o réznym
stopniu nasycenia czynnikami produkcji

Zrodlo: opracowanie wlasne na podstawie danych GUS.
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Rysunek 3. Reakcja wskaznikow przewag komparatywnych dobr o réznym stopniu nasycenia
czynnikami produkcji na impuls ze strony bezposrednich inwestycji zagranicznych

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych GUS.
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Na podstawie przebiegu krzywych na rysunku 3 mozna stwierdzié, ze w pierw-
szych kwartatach po wystapieniu impulsu wywotanego naptywem BIZ najwickszy
zakres zmian wykazal wskaznik ujawnionej przewagi komparatywnej dobr surow-
cochlonnych: po gwattownym wzro$cie tego wskaznika w pierwszym kwartale nasta-
pit silny spadek jego warto$ci w kwartale drugim. Najstabiej na szokowa zmiang ze
strony BIZ reagowat z kolei wskaznik przewagi komparatywnej dobr technologicznie
intensywnych, ktéry posiadal najmniejszy zakres amplitudy wahan w pierwszych
kwartatach po wystapieniu impulsu ze strony BIZ. Potozenie krzywych na rysunku
3 pozwala réwniez stwierdzi¢, ze skutki szokowej zmiany BIZ stopniowo wygasaja
dla wszystkich wskaznikow przewag komparatywnych. Diugookresowym efektem
impulsu BIZ jest trwate zwigkszenie wartosci wskaznika RCAt oraz trwate obnizenie
wartosci wskaznikow RCAs i RCAp.

Aby oceni¢ wklad regresorow w wyjasnienie wariancji btedu prognoz poszcze-
gblnych zmiennych modelowanych rownaniami modelu VECM, przeprowadzono
dekompozycje tych wariancji. Z przebiegu poszczegdlnych krzywych widocznych na
rysunkach 4-5 wynika, ze najczesciej kazda ze zmiennych wektora X; w najwyzszym
stopniu wyjasnia wariancj¢ btedu swoich prognoz, a udziat pozostatych zmiennych
w wariancji jest przewaznie kilku badz kilkunasto procentowy.
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Rysunek 4. Dekompozycja wariancji btgdu prognoz bezposrednich inwestycji zagranicznych

Zrodto: opracowanie wiasne na podstawie danych GUS.
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Rysunek 5. Dekompozycja wariancji btedu prognoz wskaznikow ujawnionej przewagi komparatywnej

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych GUS.

Szczegoblnie niski udziat innych regresorow wystapit w wyjasnieniu warian-
cji prognoz bezposrednich inwestycji zagranicznych (przy udziale zmiennych BIZ
na poziomie powyzej 80%). Poczatkowo wysokie blisko 100-procentowe udziaty
w wyjasnieniu swoich wariancji prognoz majag RCAs i RCAk, ale z uptywem czasu
maleja one do poziomu odpowiednio ok. 30% i 50% przy systematycznym wzroscie
udziatu gtownie RCAp (w wariancji RCAs) i RCAp (w wariancji RCAk). Najmniej
»Zaangazowana” zmienng w wyjasnienie wlasnej wariancji prognoz jest RCAt. Jej
udzial w niepewnosci prognoz ksztaltuje si¢ w dtuzszym okresie na poziomie ok. 12%
przy udziale RCAs wynoszacym ok. 74% i kilku procentowym udziale RCAp. Z kolei
wariancja prognoz RCAp jest wyjasniona zmiennos$cig tego czynnika w dhuzszym
horyzoncie na poziomie powyzej 60% przy ponad 30-procentowowym udziale zmien-
no$ci RCAs 1 §ladowym udziale zmienno$ci pozostatych zmiennych. Z przedstawio-
nych tu rezultatow dekompozycji bledow wariancji prognoz wynika, ze najsilniej
egzogeniczng zmienng sg bezposrednie inwestycje zagraniczne, a zmienng najbardziej
zalezna od innych zmiennych jest wskaznik ujawnionej przewagi komparatywnej dobr
technologicznie intensywnych.
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5. PODSUMOWANIE

W swietle przedstawionych wynikéw badan mozna stwierdzi¢, ze sposob impul-
sowego oddziatywania BIZ na konkurencyjno$¢ towar6w w polskiej gospodarce
zalezy od dhugosci horyzontu czasowego. W krotszym okresie impulsowe zmiany BIZ
implikujg cykliczne zmiany wskaznikoéw RCA z gasngca amplitudg w dtugim okresie.
Najbardziej wrazliwa na zmiany ze strony BIZ okazala si¢ konkurencyjnos¢ towarow
surowcochtonnych. Rowniez oddzialywanie impulsowych zmian przewag kompara-
tywnych na BIZ w krétkim okresie ma charakter cykliczny z tendencja do stabilizacji
w dlugim okresie. I w tym przypadku BIZ sa najbardziej wrazliwe na impuls ze
strony RCAs. Silna elastycznos¢ BIZ wzgledem RCAs oraz RCAs wzgledem BIZ,
a takze rosnacy udzial zmiennosci BIZ w wyjasnieniu wariancji prognoz RCAs moze
dowodzi¢, ze dobra surowcochtonne stanowig istotny komponent konkurencyjnosci
polskiej gospodarki pozostajacy w krotkookresowej oraz dlugookresowej dwukierun-
kowej relacji z inwestycjami zagranicznymi. W $wietle teorii dynamicznych przewag
komparatywnych Ozawy silne sprzezenia zwrotne BIZ i RCAs zwlaszcza w poczatko-
wym okresie badania moga wskazywac¢ na symptomy typowe dla pierwszego stadium
rozwoju gospodarczego. Natomiast w dtugim okresie naptyw BIZ powoduje trwate
obnizenie poziomu przewag komparatywnych dobr surowcochtonnych, co zgodnie
z modelem Ozawy stanowi zapowiedz wejScia gospodarki w bardziej zaawansowane
fazy rozwoju. Wydaje si¢, ze potwierdzeniem tego sg reakcje pozostatych wskazni-
kéw przewag komparatywnych na impuls ze strony BIZ. W szczegdlnos$ci mozna to
zaobserwowac¢ na podstawie nieznacznej, ale trwatej poprawy konkurencyjnosci dobr
technologicznie intensywnych w wyniku szokowej zmiany BIZ. To oznacza wystepo-
wanie w gospodarce cech typowych dla czwartej fazy rozwoju gospodarczego stero-
wanej technologiami. Jednak do tego wniosku nalezy podchodzi¢ z ostroznoscia, gdyz
jak pokazata analiza dekompozycji wariancji, udziat BIZ w wyjasnieniu niepewnosci
prognoz RCAt (podobnie jak wskaznikow RCAk i RCAp) jest znikomy.

Reasumujac, wyniki zawarte w niniejszym opracowaniu wskazuja na wyste-
powanie zarowno krétkookresowych jak i dtugookresowych sprzgzen zwrotnych
w oddzialywaniach pomigdzy BIZ i konkurencyjnoscia gospodarki mierzong prze-
wagami komparatywnymi dobr o réZznym stopniu nasycenia czynnikami produkc;ji.
Zidentyfikowane tu zaleznosci moga dowodzi¢ jednoczesnego wystepowania symp-
tomow typowych dla roznych faz rozwoju gospodarczego wystepujacych w modelu
dynamicznych przewag komparatywnych. To oczywiscie utrudnia przypisanie catej
gospodarki Polski w sposob jednoznaczny do jednej fazy rozwoju. Moze to rowniez
oznaczaé, ze rozne dzialy lub sektory gospodarki znajduja si¢ wlasnie w réznych
stadiach rozwoju gospodarczego.

Nalezy zaznaczy¢, ze stosunkowo krotkie szeregi czasowe, jakie wykorzystano
w badaniach, jak i zmiany strukturalne zwigzane z kryzysem w $wiatowej gospodarce
moga wptywac na pewne ograniczenia w uogoélnianiu przedmiotowych zaleznosci.
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Przedstawione wyniki uwzgledniajg dynamiczne zaleznosci pomiedzy wiel-
kosciami BIZ i RCA, ktore stanowia wazne, ale nie jedyne ogniowo mechanizmu
kreowania dobrobytu w sensie modelu Ozawy. Dla pelnej weryfikacji tego modelu
konieczne jest uwzglednienie w badaniach jeszcze innych zmiennych, jak eksport
czy PKB. Otwiera to wigc pole do dalszych analiz dynamicznych zalezno$ci migdzy
waznymi zmiennymi makroekonomicznymi.
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BADANIE DYNAMICZNYCH ZALEZNOSCI POMIEDZY NAPLYWEM BEZPOSREDNICH
INWESTYCJI ZAGRANICZNYCH A WZORCEM PRZEWAG KOMPARATYWNYCH
W POLSKIEJ GOSPODARCE

Streszczenie

W artykule zostang przedstawione dynamiczne zalezno$ci pomi¢dzy bezposrednimi inwestycjami
zagranicznymi (BIZ) w Polsce i wartosciami wskaznikow ujawnionej przewagi komparatywnej dobr
o0 réznym nasyceniu czynnikami produkcji. W tym celu zastosowano model wektorowej korekty btedem
(model VECM). Aby doktadniej zbadaé sprz¢zenia zwrotne pomigdzy zmiennymi, przeanalizowano row-
niez wyniki funkcji odpowiedzi na impuls i dekompozycji wariancji prognoz poszczegdlnych zmiennych.
Ostateczne wyniki stanowig punkt odniesienia do weryfikacji modelu dynamicznych przewag kompara-
tywnych Ozawy (1992), ktérego waznym ogniwem jest dlugookresowa relacja BIZ i konkurencyjnosci
gospodarki. Jedna z gtéwnych konkluzji artykutu jest stwierdzenie jednoczesnego wystgpowania symp-
toméw typowych dla réznych faz rozwoju gospodarczego przewidzianych w modelu Ozawy. W obli-
czeniach postuzono si¢ danymi z Gtéwnego Urzedu Statystycznego obejmujacymi okres od pierwszego
kwartatu 2002 r. do czwartego kwartatu 2013 r.

Stowa kluczowe: bezposrednie inwestycje zagraniczne, wskaznik ujawnionej przewagi kompara-
tywnej, model VAR, model VECM
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THE STUDY OF DYNAMIC RELATIONSHIPS BETWEEN FLOW OF FOREIGN DIRECT
INVESTMENT AND THE PATTERN OF COMPARATIVE ADVANTAGE IN THE POLISH
ECONOMY

Abstract

The paper presents the dynamic relationship between foreign direct investment (FDI) in Poland and
the values of revealed comparative advantage indexes of goods with different share of the production fac-
tors. For this purpose, the vector error correction model (VECM) was used. To investigate the feedback
between the variables there are analyzed the results of the impulse response functions and forecast error
variance decomposition.

The results provide a benchmark for the verification of the theory of dynamic comparative advan-
tages (Ozawa, 1992), which is an important cell in a long-term relationship between FDI and compe-
titiveness of the economy. One of the main conclusions of the article is to determine the simultaneous
occurrence of symptoms typical for the different phases of economic development in the Ozawa model.
For the calculations were used data from the Central Statistical Office covering the period from the first
quarter of 2002 to the fourth quarter of 2012.

Keywords: foreign direct investment, revealed comparative advantage index, VAR model, VECM
model



PRZEGLAD STATYSTYCZNY
R.LXI - ZESZYT 4 - 2014

ADAM P. BALCERZAK, MICHAL BERNARD PIETRZAK, ELZBIETA ROGALSKA

NIEKEYNESOWSKIE SKUTKI POLITYKI FISKALNEJ W KRAJACH STREFY
EURO, ZE SZCZEGOLNYM UWZGLEDNIENIEM WPLYWU NA PROCES
KONWERGENCIJI GOSPODARCZEJ!

1. WPROWADZENIE

Ostatnie dwie dekady stanowily okres waznych zmian w zakresie postrzegania
roli polityki fiskalnej w polityce gospodarczej. Lata dziewiecdziesiate mozna okresli¢
jako czas teoretycznego konsensusu, zgodnie z ktérym narzedzia fiskalne powinny
by¢ traktowane glownie jako instrumenty stuzace formowaniu podstaw $rednio-
1 dlugookresowego wzrostu gospodarczego (Eichenbaum, 1997, s. 236; Balcerzak,
2009, s. 278-289; Balcerzak, 2008, s. 181-204). Na gruncie akademickim mozna byto
mowi¢ o odrzuceniu idei antycyklicznej fiskalnej stabilizacji oraz szybkim rozwoju
badan dotyczacych mozliwo$ci wystgpowania niekeynesowskich skutkéw konsolidacji
budzetowych (Gavazzi, Pagano, 1990, s. 82-92; Alesina, Ardagna, 1998, s. 489-545).
Procesy te przektadaly sie takze na sferg realnej gospodarki, czego przyktadem moga
by¢ przygotowywania krajow europejskich do wstapienia do unii walutowej, w ramach
ktorych powstaty i byly implementowane kryteria fiskalne z Maastricht. W rezultacie
koniec lat 90 XX wieku i pierwsze lata obecnego stulecia byty czasem znaczacego
ograniczenia poziomu zadluzenia w Europie. Przecigtny poziom dtugu publicznego
w przypadku pierwszych jedenastu cztonkéw strefy euro zostat ograniczony z warto-
sci rownej 69% PKB w 1995 do 54% PKB w 2007 roku (Eurostat 2014).

Czas realizowania restrykcyjnej polityki fiskalnej niezbednej dla ograniczenia
poziomu dhugu zostat gwaltownie przerwany w roku 2008 wraz z nadej$ciem glo-
balnego kryzysu finansowego oraz jego przeksztalceniem si¢ w recesj¢ globalng.
W rezultacie w latach 2009—2010 wigkszo$¢ wysokorozwinigtych krajow zastosowala
ekspansywne bodzce fiskalne, ktorych celem byta stymulacja gospodarki w duchu
keynesowskim. Doprowadzilo to do powszechnego zwigkszenia poziomu dlugu
publicznego krajow europejskich, ktéry w dtuzszym okresie moze stanowi¢ czynnik
ograniczajacy procesy wzrostu gospodarczego. Przecig¢tny poziom dlugu publicznego

1" Pierwotna wersja artykutu byla prezentowana na 14 konferencji Eurasia Business and Economics
Society w Barcelonie w dniach 23-25 pazdziernika 2014.

Pragniemy podzigkowa¢ dwom recenzentom za szereg uwag i wskazowek, ktore przyczynity sie do
znaczacego podniesienia jakoSci niniejszego artykutu.
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dla jedenastu pierwszych cztonkéw strefy euro w relacji do PKB wzrost z wspomnia-
nych 54% w 2007 do 89,2% w roku 2013. Wartos¢ ta dla wszystkich 27 krajow Unii
Europejskiej wzrosta z 58,9% PKB w 2007 do 87,4% PKB w roku 2013.

Tematyka artykulu dotyczy niekeynesowskich skutkow polityki fiskalnej w kra-
jach strefy euro, ze szczegdlnym uwzglednieniem wplywu tej polityki na proces
konwergencji gospodarczej. W zwigzku z podjetym zagadnieniem pierwszym celem
przeprowadzonego badania jest zweryfikowanie, czy w ostatnich dwoch dekadach
w przypadku najwazniejszych gospodarczo krajow strefy euro wystepowaly efekty
niekeynesowskie restrykcyjnej polityki fiskalnej. W przypadku pozytywnej odpowie-
dzi na tak postawione pytanie postanowiono zbada¢, czy efekty te zgodnie z argu-
mentacja zwolennikéw podej$cia podazowego stanowity istotny bodziec rozwojowy
w analizowanych krajach. Kolejny cel badawczy koncentruje si¢ na rozwazeniu
sposobow przeprowadzenia konsolidacji fiskalnych oraz oddziatywaniu strategii kon-
solidacyjnych na wzrost gospodarczy w krotkim okresie.

Poszukujac odpowiedzi na postawione pytania badawcze zastosowano procedure
modelowania B-konwergencji warunkowej dla pierwszych jedenastu czlonkow strefy
euro w latach 1995-2013. Jako zmienng oddzialujacg na $ciezke zrownowazonego
wzrostu wykorzystano saldo pierwotne budzetu panstwa, ktora pozwala uchwycié¢
charakter polityki fiskalnej. W przypadku przyjetej konwencji analiza procesu 3-kon-
wergencji warunkowej pozwala na identyfikacj¢ dtugookresowej tendencji zmian
produktu krajowego per capita poszczegodlnych krajow, przy jednoczesnej mozliwosci
uchwycenia efektow niekeynesowskich, ktore moga by¢ definiowane jako krotkookre-
sowe pozytywne oddzialywanie restrykcyjnej polityki fiskalnej na poziom produktu
gospodarki. Dane wykorzystane podczas analizy pochodzg z bazy Eurostatu (2014)
oraz raportu Komisji Europejskiej (European Commission, 2013).

Nurt badan nad skutkami konsolidacji fiskalnych, do ktérych nalezy wiaczy¢
niniejszy artykut, ma nie tylko zasadnicze znaczenie z perspektywy teorii polityki
gospodarczej. Jest takze istotny w odniesieniu do spotecznej roli ekonomii jako nauki
podnoszacej problematyke stymulowania rozwoju spotecznego. Aspekt aplikacyjny
artykuhu, zwigzany z wykorzystaniem ekonometrycznego modelowania konwergencji
B-warunkowej do analizy mozliwosci wystgpienia niekeynesowskich skutkoéw polityki
fiskalnej, moze sta¢ si¢ podstawg rekomendacji co do kierunkoéw prowadzonej polityki
fiskalne;j.

2. KONSOLIDACJA FISKALNA JAKO ZRODLO POZYTYWNEGO SZOKU PODAZOWEGO
STYMULUJACEGO PROCES KONWERGENCIJI

Celem odpowiedzialnej polityki fiskalnej jest zapewnienie stabilizacji systemu
finans6w publicznych panstwa w dtugim okresie, co stanowi czynnik wspierajacy
rozw0j gospodarczy. Dzigki ograniczeniu poziomu dtugu publicznego, dochodzi do
wzrostu wielko$ci oszczednosci publicznych, co przektada si¢ na nizszy poziom stop
procentowych, a tym samym wigksze mozliwosci finansowania inwestycji podno-
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szacych tempo wzrostu ogolnej produktywnosci czynnikéw produkcji. Stanowi to
czynnik wspierajacy proces gospodarczej konwergencji krajéw o podobnych szeroko
rozumianych uwarunkowaniach instytucjonalnych. Z kolei z perspektywy polityki
keynesowskiej, koncentrujacej si¢ na krétkim horyzoncie analitycznym, konsolidacje
fiskalne niezbedne do wejscia na $ciezke odpowiedzialnej polityki fiskalnej wpty-
wajg negatywnie na poziom zagregowanego popytu, ograniczaja tym samym biezace
tempo wzrostu gospodarczego. Z drugiej strony ekspansje fiskalne pomimo mozliwo-
$ci wystepowania zjawiska wypychania (zob. Balcerzak, Rogalska, 2014, s. 80-93),
moga dzigki efektom mnoznikowym wspiera¢ obecng aktywnos$¢ gospodarcza i tym
samym s3a czynnikiem biezacego wzrostu gospodarczego.

Koniec lat 80 XX wieku wraz z doswiadczeniami Dani z lat 198384 oraz Irlandii
z lat 1987-89, ktére w obliczu grozby zatamania finanséw publicznych wprowadzity
programy restrykcyjnych konsolidacji fiskalnych, ukazaly mozliwo$¢ wystapienia
niestandardowych niekeynesowskich efektow zaciesnien fiskalnych. W krajach tych
wbrew predykcjom konwencjonalnego modelu keynesowskiego wraz z zastosowaniem
restrykcyjnej polityki fiskalnej, stanowigcej warunek naprawy finanséw publicznych,
doszto do wzrostu zagregowanego popytu, a tym samym krotkookresowej poprawy
dynamiki PKB (zob. Gavazzi, Pagano, 1990, s. 82-92). Zdarzenia te zapoczatkowaly
intensywnie rozwijany program badawczy nad niekeynesowskimi skutkami polityki
fiskalnej (zob. Alesina, 2000; Alesina i inni, 1999; Giavazzi, Pagano, 1995; Giavazzi
1 inni, 2000; Rzonca, 2004a, 2004b).

Modele wskazujace na uwarunkowania i kanaty transmisji fiskalnej prowadzace
do efektow niekeynesowskich klasyfikowane sa najczes$ciej na dwie podstawowe
grupy. Pierwsza z nich koncentruje si¢ na stronie popytowej gospodarki, gdzie czynni-
kiem pozytywnego szoku popytowego jest reakcja gospodarstw domowych zwigzana
ze zmiang oczekiwan w warunkach niepewnosci dotyczacej wysokosci przysztych
zdyskontowanych obcigzen podatkowych (zob. Rogalska, 2012, s. 5-22). Mechanizm
ten uwarunkowany jest wystgpieniem pozytywnego efektu majatkowego zwigzanego
z oczekiwaniami gospodarstw domowych, ktore w wyniku implementacji konsolida-
cji fiskalnej przewiduja prawdopodobng obnizke przysztych obcigzen podatkowych.
W rezultacie podmioty maksymalizujace swoja uzytecznos$¢ i dazace do wygladze-
nia konsumpcji w ciggu calego swojego zycia sg bardziej sktonne do zwigkszenia
poziomu biezacej konsumpcji. W sprzyjajacych okolicznosciach ten dodatni bodziec
popytowy moze przewazy¢ nad ujemnym impulsem popytowym zwigzanym z ogra-
niczeniem wydatkéw rzadowych. Mozliwosci wystgpienia tego efektu sa zalezne od
szeregu krotko-, srednio- i dlugookresowych czynnikéw instytucjonalnych, ktore
wplywaja na relacj¢ gospodarstw domowych zdolnych do maksymalizacji konsumpcji
w ciggu swojego zycia do gospodarstw maksymalizujagcych konsumpcje na podstawie
poziomu biezacego dochodu (zob. Alesina, Ardagna, 2009).

Takimi $rednimi i dtugookresowymi czynnikami sg np. stopien rozwoju rynkow
finansowych ograniczajacy plynno$¢ mniej zamoznych gospodarstw, czy postawy
1 wzorce spoteczne wptywajace na postrzeganie konsumpcji oraz oszczgdzania. Z kolei
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biezgcymi czynnikami oddzialujacymi na oczekiwania gospodarstw domowych moga
by¢ sposob przeprowadzania konsolidacji fiskalnej oraz jej skala. W tym kontekscie,
aby zwigkszy¢ prawdopodobienstwo wystgpienia efektow niekeynesowskich zacie-
$nienie fiskalne musi by¢ na tyle silne, aby gospodarstwa domowe byty przekonane,
ze doprowadzi ono do znaczacej dlugookresowej poprawy stanu systemu finansow
publicznych i istotnej obnizki podatkdw w przysztosci. Drugim takim czynnikiem
moze by¢ wiarygodnos$¢ rzadu implementujacego plany sanacyjne. W tym kontekscie
gospodarstwa domowe musza by¢ pewne, ze rzad nie zmieni swojego postepowa-
nia w wyniku biezgcych zdarzen politycznych i gospodarczych. Z tego wzgledu
czgsto wskazuje si¢ na stan finanso6w publicznych przed konsolidacja jako na trzeci
czynnik, ktory moze miec istotne znaczenie. W sytuacji bardzo wysokiego poziomu
zadhuzenia, ktore jest bliskie przekroczenia lub przekroczy graniczny poziom dhlugu
publicznego, brak radykalnych reform fiskalnych prowadzi do nieuchronnego pod-
niesienia poziomu przysztych podatkow. Gospodarstwa domowe $wiadome sytuacji
mogg potraktowac znaczacy program konsolidacyjny jako powdd do rewizji swoich
oczekiwan, przy jednoczesnym utrzymaniu atmosfery spoteczno-politycznej znie-
checajacej rzad do wycofania si¢ z planow oszczednosciowych (zob. Perotti, 1999,
s. 1399-1436).

Druga grupa modeli odnosi si¢ do podazowej strony gospodarki. Zrodtem pozy-
tywnego szoku podazowego jest wptyw obnizki wydatkéw publicznych na poziom
kosztow oraz konkurencyjnosci cenowej przedsigbiorstw (zob. Rzonca, Cizkowicz,
2005, s. 7-10). W przypadku wickszo$¢ modeli podazowych decydujacym czynni-
kiem, ktory moze prowadzi¢ do uruchomienia niekeynesowskiego mechanizmu, jest
kompozycja i sposob przeprowadzenia konsolidacji fiskalnej (zob. Rzonca, Varouda-
kis, 2007, s. 8; Alesina i inni, 1999; Lane, Perotti, 2001; Alesina, Ardagana, 1998,
s. 490-545, 2009). Przyktadowo Alesina i Perotti (1997, s. 921-939) badali podazowe
konsekwencje konsolidacji fiskalnych dla gospodarek, ktérych rynki pracy charak-
teryzowaly si¢ znaczacg rolg zwiazkow zawodowych. W przypadku epizodéw kon-
solidacji fiskalnych przeprowadzonych poprzez podwyzke podatkéw dochodowych,
ktorej celem bylo zwigkszenie przychodéw budzetowych, dochodzito do rosngcej
presji ptacowej. Ta ostatnia przektadala si¢ na wzrost kosztoéw przedsiebiorstw wpty-
wajac negatywnie na poziom ich mi¢dzynarodowej konkurencyjnosci. Stanowito to
dodatkowy ujemny szok podazowy. Z kolei w przypadku epizodow konsolidacji reali-
zowanych gléwnie poprzez obnizki wydatkoéw budzetowych dochodzito do pozytyw-
nego wptywu konsolidacji fiskalnej na poziom kosztow przedsigbiorstw. W sytuacji,
gdy zmniejszone wydatki budzetowe wigzaty si¢ z obnizka ptac pracownikéw sfery
budzetowej oraz poziomu jej zatrudnienia, to nizszy poziom plac sfery publicznej oraz
male mozliwo$ci znalezienia zatrudniania poza sektorem prywatnym obnizaty presje¢
ptacowa w przedsigbiorstwach, tym samym zwigkszajac ich zdolnosci inwestycyjne.
Zjawisko to pozytywnie wpltywalo na produktywno$¢ firm. Finalnym efektem tego
mechanizmu byt wzrost miedzynarodowej konkurencyjnosci przedsigbiorstw, co prze-
ktadato si¢ na wystapienie krotkookresowych niekeynesowskich skutkéw konsolidacji
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fiskalnej (zob. Alesina, Ardagana, 2009, s. 4). OczywiScie mechanizm ten jest bardzo
ztozony i zalezy od szeregu specyficznych charakterystyk danej gospodarki, takich
jak: rola kanatu eksportowego w kreowaniu wzrostu danego kraju, udziat kosztow
pracy w przedsiebiorstwach w ich kosztach globalnych, zakres oddzialywania i tempo
przenoszenia si¢ dodatnich szokow zwigzanych ze spadkiem kosztow pracy.

Wyciagajac wnioski z modeli dotyczacych potencjalnego wplywu krotko-
okresowych dziatan fiskalnych na proces $rednio- i dlugookresowej konwergencji
gospodarczej mozna stwierdzi¢, ze polityka gospodarcza panstwa powinna sprzyjac
podnoszeniu efektywnos$ci kanatow transmisji fiskalnej. Oznacza to dziatania o cha-
rakterze podazowym zmierzajace do obnizki sztywnos$ci cen na rynkach produktéw
1 zwigkszania efektywnosci rynkow pracy. W warunkach wystarczajacej elastycznosci
rynkow produktéw oraz rynkéw pracy oméwiony kanat podazowy moze zwigkszac
szanse na wystapienie niekeynesowskich skutkéw konsolidacji. W tej sytuacji rzad
stojacy wobec konieczno$ci uzdrowienia finanséw publicznych powinien bardziej
koncentrowac¢ si¢ na stronie wydatkowej budzetu, niz na mozliwosciach zwigkszania
dochodow poprzez podwyzke podatkow (zob. Alesina, Ardagana, 2009). W takiej
sytuacji odpowiednio skonstruowana i prowadzona restrykcyjna polityka fiskalna
wbrew podejs$ciu keynesowskiemu moze stanowi¢ czynnik sprzyjajacy procesowi
konwergencji gospodarczej.

Mozliwe pozytywne oddziatywanie konsolidacji fiskalnych bazujacych na efek-
tywnej zmianie struktury wydatkéw publicznych na dtugookresowy proces konwe-
rgencji ma silne zakorzenienie teoretyczne w modelach endogenicznego wzrostu
gospodarczego (zob. Barro, Sala-i-Martin 1991). W modelach tych czgsto przyjmuje
si¢ klasyfikacje strony dochodowej i wydatkowej budzetu panstwa na cztery podsta-
wowe kategorie: a) nadmierne podatki znieksztalcajace (ograniczajace) oraz podatki
nie znieksztalcajace proceséOw wzrostu gospodarczego; b) wydatki produktywne
i nieproduktywne. Nadmierne podatki znieksztalcajace lub ograniczajace procesy
rozwojowe wystepuja woéwczas, gdy zniechecajag podmioty gospodarcze do oszcze-
dzania i do inwestowania zarowno w kapital fizyczny jak i kapital ludzki, w wyniku
czego wplywaja one negatywnie na $ciezke wzrostu zrownowazonego. Zmniejszaja
tym samym mozliwosci szybkiej konwergencji gospodarczej. Z kolei wydatki pro-
duktywne sa definiowane jako takie, ktore moga by¢ uwzgledniane jako argument
w prywatnych funkcjach produkcji podmiotow rynkowych, moga wigc pozytywnie
oddzialywac na $ciezke wzrostu (zob. Kneller i inni 1999, s. 173—-174). W rezultacie
modele endogenicznego wzrostu gospodarczego wskazujg na zasadno$¢ zmiany struk-
tury wydatkow budzetu panstwa z wydatkéw nieproduktywnych na produktywne oraz
unikania nadmiernego poziomu opodatkowania. Ma to kluczowe znaczenie dla osia-
gnigcia mozliwie wysokiego tempa konwergencji gospodarczej krajow zapdznionych.
Na tej podstawie mozna mowi¢ o wspolnej ptaszczyznie teoretycznej odnoszacej sie
do $rednio i1 dlugookresowej koncepcji konwergencji warunkowej oraz krotkookreso-
wych modeli podazowych niekeynesowskich skutkéw konsolidacji fiskalne;j.
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3. EKONOMETRYCZNA ANALIZA PROCESU KONWERGENCII W WARUNKACH
ODPOWIEDZIALNEJ POLITYKI FISKALNEJ

Dazac do realizacji postawionych celow badawczych przeprowadzono badanie
procesu konwergencji dla pierwszych 11 krajow Unii Europejskiej, ktore utworzyty
strefe euro. W analizie zastosowany zostal dynamiczny model panelowy dla lat
19952013, co pozwolito na identyfikacj¢ procesu S-konwergencji warunkowej.

Tematyka zwigzana z konwergencjg zostala szeroko omowiona w literaturze.
Zagadnienia dotyczace absolutnej oraz warunkowej f-konwergencji, o-konwergencji,
konwergencji klubowej, konwergencji stochastycznej, wykorzystania modeli panelo-
wych oraz narzedzi ekonometrii przestrzennej w miedzynarodowych badaniach kon-
wergencji poruszone zostaly w pracach Baumol (1986), Barro, Sala-i-Martin (1992,
1995), Mankiw i inni (1992), Durlauf, Johnson (1995), Quah (1993a, 1993b, 1996a,
1996b), Bernard, Durlauf (1995), Islam (1995), Caselli i inni (1996), Evans, Karras
(1996), Sala-I-Martin (1996a, 1996b), Rey, Montouri (1999), Le i inni (2000), Bond
i inni (2001), Arbia (2006). W przypadku polskich badan poswieconych procesom
konwergencji na poziomie migdzynarodowym i regionalnym nalezy wskaza¢ na prace
Ciotek (2004), Wojcik (2004), Kliber (2007), Pietrzak (2012), Trojak, Tokarski (red.)
(2013), Kusidet (2013), Beck, Grodzicki (2014).

Zjawisko absolutnej f-konwergencji $wiadczy o tym, ze w dlugim okresie
wszystkie badane kraje daza do tego samego poziomu dochodu przypadajacego na
mieszkanca. W okreslonym czasie dochdd ten zostanie osiagniety na wspoélnej sciezce
zrownowazonego wzrostu. Zagadnienie konwergencji poszerzone zostalo o pojecie
warunkowej f-konwergencji, gdzie zaktada si¢, ze kazdy kraj w dtugim okresie zmie-
rza do wlasnej $ciezki zrownowazonego rozwoju. Poziom dochodu w réwnowadze dla
kazdego z rozpatrywanych krajow determinowany jest przez procesy ekonomiczne
charakteryzujace stan gospodarki, takie jak: stopa inwestycji, tempo przyrostu ludno-
$ci, poziom wyksztatcenia ludnosci, poziom technologii czy stopa deprecjacji kapitatu
(zob. Mankiw i inni, 1992; Levine, Renelt, 1992). W przypadku procesu warunkowej
f-konwergencji badane kraje moga dazy¢ do tego samego poziomu dochodu, jednak
pod warunkiem, Zze beda do siebie podobne pod wzglgdem zmiennych ekonomicznych
determinujacych dochdéd w stanie rownowagi.

Hipoteza o warunkowej f-konwergencji sprawdzona zostata poprzez estymacj¢
parametrow dynamicznego modelu panelowego (zob. Baltagi, 1995) okreslonego
wzorem 3. Zgodnie z zalozonym modelem konwergencji za zmienng objasniang
przyjeto poziom PKB per capita wyrazonym w PPS (parytet sily nabywczej). Za
zmienng objasniajaca przyjeto saldo pierwotne budzetu panstwa szacowane zgodnie
z metodologia Komisji Europejskiej, ktore pozwala na uchwycenie ukierunkowania
1 oddziatywania bodzcow fiskalnych:

y; =p,— P Iny, +aX,, +1, +&,, (1)
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Y, =In(y, /y,.) )
lnyiz = :Bo + 7/lnyz't71 +taX,,, +n, +&,, (3)
y=>0-p5), 4

gdzie y,, stanowi wektor warto$ci zmiennej PKB per capita, y’, jest wektorem wartosci
stopy wzrostu PKB per capita, x, ;, stanowi wektor rocznych zmian wysokosci salda
pierwotnego budzetu panstwa, f,f,a1,y, sa parametrami strukturalnymi modelu,
n;, jest wektorem efektow indywidualnych modelu panelowego, a g; jest wektorem
sktadnika losowego. Zmienna objasniajagca X; stanowi potencjalng zmienna determi-
nujaca dochod w stanie rownowagi. Nalezy podkresli¢, ze model ten nie wychwyci
wszystkich efektow zmiany strukturalnej, jaka miata miejsce po wystgpieniu $wiato-
wego kryzysu gospodarczego.

Uzyskanie mniejszej od jednosci oceny parametru y przy jego statystycznej istot-
nosci (otrzymanie dodatniej oceny parametru f|), pozwala na weryfikacj¢ hipotezy
o warunkowej PB-konwergencji dla badanych krajow. Proces konwergencji migdzy
krajami bedzie zachodzit pod warunkiem, ze wszystkie kraje charakteryzowaé sig
beda zblizonym poziomem zmiennych determinujacych dochdd w stanie réwnowagi.
Im nizsza warto$¢ oceny parametru y (im wyzsza warto$¢ parametru ) tym szyb-
szy proces konwergencji. Identyfikacja procesu konwergencji warunkowej pozwala
odpowiedzie¢ na pytanie, jakie zmienne ekonomiczne determinuja mozliwos¢ pro-
cesu konwergencji miedzy krajami. Ponadto otrzymana ocena parametru y pozwala
na wyznaczenie przecietnej, rocznej szybkosci konwergencji oraz czasu potrzebnego
na przebycie potowy drogi migdzy przecigtnym poziomem dochodu poczatkowego
a dochodem w stanie rownowagi (Barro, Sala-i-Martin, 1995; Ciotek, 2004).

Przecigtna, roczna szybko$¢ konwergencji okreslona jest wzorem:

b=—In(y)/T, 5)

a czas potrzebny na przebycie potowy drogi migdzy przeci¢tnym poziomem dochodu
poczatkowego a dochodem w stanie réwnowagi wzorem:

r=-1n(2)/In(y), (6)

gdzie T jest liczba lat, dla ktorych liczona jest stopa wzrostu PKB. W przypadku
modeli panelowych, gdzie okres badania wynosi jeden rok, 7 réwna si¢ 1.

W modelu konwergencji okre§lonym rownaniem (1) stopa wzrostu PKB per
capita zalezy od stopnia restrykcyjnosci prowadzonej polityki fiskalnej. Uzyskanie
dodatniej oceny parametru a; $wiadczy¢ bedzie o dodatnim wptywie konsolidacji
fiskalnych (restrykcyjnej polityki fiskalnej) w dowolnym okresie t na stope wzrostu
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PKB per capita w tym samym okresie badania. Bedzie to stanowilo potwierdzenie
mozliwosci wystepowania efektow niekeynesowskich polityki fiskalnej w analizowa-
nych krajach, ktore jednoczesnie sa czynnikiem sprzyjajacym procesowi konwergencji
warunkowe;j.

Do estymacji parametrow modelu (3) zastosowany zostal systemowy estymator
UMM (zob. Blundell, Bond, 1998), ktéry stanowi rozwini¢cie estymatora UMM
(uogolnionej metody momentow) dla rownan w pierwszych réznicach (zob. Holtz-
-Eakin i inni, 1988; Arellano, Bond, 1991; Ahn, Schmidt, 1995). Ideg systemowego
estymatora UMM jest estymacja zardOwno rownan w postaci pierwszych réznic, jak
i rownan na poziomach zmiennych. Wyniki dwukrokowej estymacji, przy uwzglednie-
niu asymptotycznych bledéw standardowych, zamieszczone zostaty w tabeli 1.

Tabela 1.
Wyniki estymacji parametréw modelu warunkowej f-konwergencji

Parametr Ocena parametru Wartos$¢ p
y 0,939 ~0,000
a1 0,005 ~0,000

Testy statystyczne Warto$¢ statystyki testu Warto$¢ p

Sargan Test 10,446 1

AR(1) -2,877 0,004
AR(2) -1,482 0,138

Parametry modelu zostaly oszacowane z wykorzystaniem program GRETL (wersja 1.9.91).

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych z bazy Eurostatu oraz raportéw Komisji Europejskiej
European Commission (2013).

Test Sargana pozwala na testowanie restrykcji nadmiernej identyfikacji (zob.
Blundell i inni, 2000). Otrzymana statystyka na poziomie 10,446 wskazuje na brak
podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej o zasadnosci wprowadzenia wszystkich
warunkow ortogonalnos$ci, tacznie z warunkami nadmiernej identyfikowalnosci.
Wskazuje to na zasadno$¢ zastosowania warunkow ortogonalnos$ci podczas estymacji
1 oznacza, ze wszystkie instrumenty byly wlasciwe. Zbadano réwniez autokorelacje
przyrostow sktadnika losowego ¢;,. Otrzymano ujemna, istotng statystycznie autoko-
relacje pierwszego rzedu oraz nieistotng statystycznie autokorelacje rzedu drugiego.
Swiadczy to o zgodnosci i efektywnosci wykorzystanego systemowego estymatora
UMM (zob. Baltagi, 1995).

Parametr y okazat si¢ statystycznie istotny. Otrzymana ocena parametru y ponizej
jednos$ci pozwala na wyliczenie wartosci parametru 3; na poziomie 0,061 oraz wery-
fikacje postawionej hipotezy badawczej o zachodzeniu procesu warunkowej B-kon-
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wergencji gospodarczej. Przecietna, roczna szybkos$¢ konwergencji wynosi 6,29%,
jednak pod warunkiem zblizonego ukierunkowania oraz poziomu restrykcyjnosci pro-
wadzonej polityki fiskalnej dla wszystkich krajow. Natomiast §redni czas potrzebny
na przebycie potowy drogi miedzy przecigtnym poziomem dochodu poczatkowego
a dochodem w stanie rownowagi wynosi 11 lat.

Parametr o, okazat si¢ statystycznie istotny. Oznacza to, ze zmienna objasniajaca
X istotnie determinuje zachodzenie procesu konwergencji dla badanych 11 krajow.
Dodatnia ocena parametru o; wskazuje na dodatni wptyw stopnia restrykcyjnosci
prowadzonej polityki fiskalnej na stope wzrostu PKB per capita i potwierdza mozli-
wos¢ wystepowania niekeynesowskich skutkdéw polityki fiskalnej. Nalezy pamietac,
ze uzyskana szybko$¢ konwergencji jest jedynie warunkowa i dopiero ujednolicenie
prowadzonej polityki fiskalnej dla wszystkich krajoéw pozwolitoby na przebieg wska-
zanego procesu konwergencji.

Wyniki te sa spojne z badaniami nad wplywem polityki fiskalnej na procesy dtugo-
okresowego wzrostu gospodarczego w krajach OECD w latach 1970-1995 z uwzgled-
nieniem struktury analitycznej modeli endogenicznego wzrostu, ktore wskazywaty na
ujemne konsekwencje nadmiernego poziomu opodatkowania oraz nieproduktywnych
wydatkow rzadowych na $rednio i dlugookresowy wzrost gospodarczy (Kneller i inni,
1999, s. 171-190). Tym samym wysokie opodatkowanie i nadmierne nieproduktywne
wydatki nie sprzyjaty procesowi konwergencji.

Zarowno z perspektywy modelowej, jak i w odniesieniu do efektywnosci funk-
cjonowania strefy euro bardzo waznym pytaniem jest, czy w przysztosci wydaje si¢
koniecznym ujednolicenie prowadzonej polityki fiskalnej. Pytanie jest istotne, ponie-
waz pozwolitoby to na zachodzenie bardzo silnego procesu konwergencji. O tym, ze
kwestia ta nie ma wylacznie charakteru akademickiego $wiadczy szeroko zakrojona
dyskusja polityczna trwajaca w Unii Europejskiej zapoczatkowana przez globalny
kryzys finansowy z roku 2008, ktora doprowadzita do stworzenia i podpisania przez
25 krajow Unii w marcu 2013 tzw. paktu fiskalnego. W przypadku negatywnej odpo-
wiedzi na postawione pytanie, przeci¢tna szybkos$¢ konwergencji na poziomie 6,29%
rocznie nigdy nie zostanie osiggnicta.

4. JAKOSCIOWA ANALIZA KONSOLIDACIJI FISKALNYCH

Celem niniejszej czgsci artykutu jest analiza konsolidacji fiskalnych z perspek-
tywy ich keynesowskich i niekeynesowskich skutkow w kontekscie strategii ich prze-
prowadzenia. Bazujac na przedstawionych rozwazaniach teoretycznych postawiono
nastepujace pytanie badawcze. Czy niekeynesowskie zaciesnienia w badanych krajach
bazowaly na strategiach prowadzacych do zwigkszenia dochodow budzetowych, czy
tez realizowano je opierajac si¢ na redukcji wydatkéw budzetowych? Ze wzgledu
na ograniczong liczbe wyselekcjonowanych epizodéw dla poszczegolnych krajow
przeprowadzona analiza ma charakter jakoSciowy. Metodyke te¢ w naturalny sposob
nalezy traktowac jako czynnik ograniczajgcy mozliwos¢ wyciggania wnioskow.



398 Adam P. Balcerzak, Michal Bernard Pietrzak, Elzbieta Rogalska

Niemniej taka analiza moze by¢ zrodlem znaczacych wskazowek dla polityki gospo-
darczej (zob. Alesina, Ardagna, 1998, s. 496-502; Rzonca, 2007; Rzonca, Cizkowicz,
2005).

Zgodnie z podazowymi modelami omdwionymi w drugiej czesci artykutu analiza
konsolidacji fiskalnych powinna koncentrowac si¢ na znaczgcych, duzych zacie-
$nieniach, ktore moga by¢ zrodtem wystarczajacego bodzca fiskalnego zwigzanego
z istotng zmiang ukierunkowania polityki fiskalnej. Skupienie si¢ wylacznie na duzych
konsolidacjach jest takze wazne z perspektywy zasadnosci wyeliminowania z analizy
skutkow fiskalnych cyklicznych zmian wywolywanych przez automatyczne stabili-
zatory gospodarki, ktérych oddziatywanie nie wynika z celowych decyzji w sferze
fiskalnej. Z tych wzgledow przyjmujac definicj¢ znaczacego dostosowania fiskalnego
zastosowano propozycje Purfield (2003, s. 7), zgodnie z ktorg istotne dostosowanie
fiskalne wystepuje, gdy saldo pierwotne budzetu panstwa ulega poprawie w ciggu
roku o co najmniej 2% PKB lub tez ulega poprawie o co najmniej 3% PKB w ciggu
dwoch nastepujacych po sobie lat.

Pierwszym etapem analizy byla klasyfikacja epizodow na dwa zbiory, ktoére
obejmowaly: a) niekeynesowskie epizody konsolidacji fiskalnych, gdzie nie docho-
dzito do ograniczenia dynamiki realnego PKB pomimo znaczacego zacie$nienia; b)
epizody konsolidacji, w czasie ktorych doszto do keynesowskich skutkéw a wiec
ograniczenia biezgcej dynamiki PKB. Na potrzeby klasyfikacji epizodow przyjeto
definicj¢ w dwoch wariantach odnoszacych si¢ do okresu referencyjnego. Zgodnie
z pierwszym dwuletnim okresem referencyjnym, wybrany epizod konsolidacji jest
ekspansywny (niekeynesowski), gdy przecigtna dynamika PKB w czasie epizodu
oraz w nastepnym roku po wystgpieniu epizodu jest wyzsza niz przeci¢tna dynamika
potencjalnego PKB w analogicznym czasie. Zgodnie z drugim trzyletnim okresem
referencyjnym, wybrany epizod konsolidacji jest niekeynesowski, gdy przecigtna
dynamika PKB w czasie epizodu oraz w dwdch kolejnych latach po wystgpieniu
epizodu jest wyzsza niz przeci¢tna dynamika potencjalnego PKB (zob. Purfield, 2003,
s. 8). Powodem zastosowania powyzszych dwoch wariantow referencyjnych jest pro-
blem wptywu arbitralno$ci w doborze kryteriow definicyjnych na ostateczne wyniki
badania oraz potrzeba weryfikacji wrazliwos$ci uzyskanych wynikéw w zalezno$ci
od zastosowanego kryterium. Wyniki klasyfikacji epizodow konsolidacji zawiera
tabela 22.

2 W przypadku dwoch epizodow w Hiszpanii w roku 2013 i Austrii w roku 2013 mozliwe bylo
zastosowanie tylko rocznego okresu referencyjnego ze wzglgdu na brak danych dla lat 2014 i 2015.
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Tabela 3 przedstawia fundamentalne dane makroekonomiczne dla badanych epi-
zodow konsolidacji fiskalnych. Pierwsza rzecza, na jaka nalezy zwroci¢ uwage jest
fakt, iz na 23 badane epizody tylko w dwoch przypadkach dla Portugali w roku 2011
1 Hiszpanii w roku 2013 doszto do spadku realnego produktu, co wigzato si¢ z proble-
mami gospodarczymi tych krajow po globalnym kryzysie gospodarczym. Odnoszac
si¢ do strategii konsolidacyjnych mozna stwierdzi¢, ze w przypadku wigkszosci bada-
nych epizoddéw stosowane byly mieszane plany stabilizacyjne obejmujgce zaréwno
podwyzki przychodow, jak i obnizki wydatkow catkowitych budzetu panstwa. Tylko
w przypadku dwoch epizodow Belgi w 2006 roku i Finlandii w roku 1996 doszto do
wzrostu wydatkow budzetowych, ktorym towarzyszyt odpowiednio wiekszy wzrost
przychodow. W przypadku czterech epizodow wystepowaty jednoczesne spadki
dochoddéw oraz spadki wydatkéw budzetowych. Byly to przypadki Irlandii w roku
2011, Austrii w latach 1998-1999, Finlandii w latach 1997—-1998 oraz Luksemburga
w latach 2006-2007.

2,00

1,17
0,88

1,00

0,54

0,00 -

M Zmiana dochodow catkowitych budzetu
panstwa w trakcie epizodu liczona jako
procent PKB

-1,00

M Zmiana wydatkéw catkowitych budzetu
panstwa w trakcie epizodu liczona jako
procent PKB

-2,00

-3,00
-2,91

-4,00

Wykres 1. Srednia roczna zmiana dochodéw i wydatkéw catkowitych budzetu panstwa w badanych
krajach

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych Eurostatu (2014).

Wykres 1 przedstawia $rednie roczne zmiany dochodow i wydatkoéw catkowitych
budzetu panstwa w badanych krajach dla zbioréw konsolidacji przynoszacych efekty
keynesowskie i niekeynesowskie dla obydwu przyjetych w badaniu kryteriow refe-
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rencyjnych. W przypadku obydwu klasyfikacji przecigtne podwyzki dochodow budze-
towych byly znaczaco nizsze dla niekeynesowskich konsolidacji, niz w przypadku
konsolidacji okreslonych jako przypadki keynesowskie. Byto to odpowiednio 0,54%
PKB i 0,58% PKB w relacji do 1,17% PKB i 0,88% PKB. Takze w przypadku zmian
wydatkow budzetu panstwa dla obydwu kryteriow referencyjnych zbiory epizodow
keynesowskich charakteryzowaty si¢ wigkszymi redukcjami wydatkow, niz to miato
miejsce dla epizodow keynesowskich. Byly to odpowiednio -2,91% PKB i 2,2,7%
PKB w relacji do -3,44% PKB i -2,02% PKB. Wyniki te s3 koherentne z wnio-
skami ptyngcymi z wczeéniejszych badan dla krajow OECD w latach 1970-2007
przeprowadzonych przez Alesina i Ardagna (2009) oraz sa spojne z przewidywaniami
omoéwionych modeli podazowych.

Jak juz wspomniano ze wzgledu na ograniczenia metodologiczne przeprowadzo-
nej analizy, zwigzane glownie z ilo$cig przeanalizowanych epizodow, wrazliwoscia
wynikéw na przyjete kryteria decyzyjne oraz mozliwo$cig oddzialywania tzw. przy-
czyn trzecich, rezultaty badania nalezy traktowacé jako glos w debacie dotyczacej
mozliwosci wystgpowania niekeynesowskich skutkow polityki fiskalne;.

5. PODSUMOWANIE

Ostatnia dekada XX wieku oraz pierwsze lata biezacego stulecia stanowity okres
znaczacego ograniczania wydatkow budzetowych oraz ustabilizowania systemow
finans6w publicznych w przypadku krajow tworzacych strefe euro. Proces ten zostat
gwaltownie przerwany w efekcie pojawienia si¢ globalnego kryzysu finansowego
w roku 2008, w czasie ktorego doszto do gwattownego zwiekszenia wydatkow budze-
towych. Ze wzgledu na wysoko$¢ obecnego zadluzenia wigkszosci gospodarek Unii
Europejskiej nalezy oczekiwaé, ze warunkiem przysztego utrzymania satysfakcjonu-
jacego $rednio- i dlugookresowego tempa wzrostu gospodarczego bedzie skuteczne
zrealizowanie znaczacych reform fiskalnych.

W tym kontekscie przeprowadzona analiza ekonometryczna dostarcza argumentow
na rzecz tezy, zgodnie z ktora odpowiedzialna polityka fiskalna w przypadku bada-
nych jedenastu krajow byla czynnikiem istotnie wptywajacym na tempo warunkowej
B-konwergencji. Analiza ta wskazuje na mozliwo$¢ wystepowania niekeynesowskich
skutkow polityki fiskalnej w przypadku znaczacych konsolidacji fiskalnych. Oznacza
to, iz procesy konsolidacji fiskalnych w krajach cztonkowskich Unii Europejskiej
w warunkach odpowiedniego przygotowania i przeprowadzania dziatan sanacyjnych,
nie muszg stanowi¢ czynnika ograniczajacego krotkookresowe tempo wzrostu gospo-
darczego.

Pomimo stabosci metodologicznych przeprowadzona analiza jako$ciowa pozwala
na stwierdzenie, iz w przypadku niekeynesowskich epizodow konsolidacji fiskal-
nych, ktérych wystapienie moze wspiera¢ tempo wzrostu takze w krotkim okresie,
plany reform fiskalnych opieraty si¢ w wigkszym stopniu na obnizkach wydatkow
budzetowych, niz na podwyzkach wpltywow panstwowych. Argument ten powinien
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by¢ brany pod uwagg w trakcie przysztych planowanych reform fiskalnych w Polsce
i pozostatych krajach Unii Europejskie;j.
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NIEKEYNESOWSKIE SKUTKI POLITYKI FISKALNEJ W KRAJACH STREFY EURO,
ZE SZCZEGOLNYM UWZGLEDNIENIEM WPLYWU NA PROCES KONWERGENCII
GOSPODARCZE]

Streszczenie

Ostatni kryzys finansowy doprowadzit do znaczacych akcji stymulacji fiskalnej w przypadku wigk-
szosci krajow wysoko rozwinigtych, co przetozylo si¢ na istotny wzrost ich zadluzenia. Relatywnie
wysoki poziom dtugu publicznego wystepuje w krajach strefy euro oraz szerzej w krajach Unii Euro-
pejskiej. Konieczno$é redukceji zadtuzenia prawdopodobnie zmusi w przysztosci wiele krajow Unii do
przyjecia znacznie bardziej restrykcyjnej polityki fiskalnej w $rednim i dlugim okresie. W tym kontekscie
przeprowadzone badanie ma na celu stwierdzenie czy w ostatnich dekadach wystepowaty epizody niek-
eynesowskich dotowan fiskalnych w krajach strefy euro. Jezeli odpowiedZ na tak postawione pytanie jest
pozytywna, nalezy stwierdzi¢, czy niekeynesowskie skutki polityki fiskalnej stanowity znaczacy czynnik
rozwojowy. Kolejny problem badawczy postawiony w niniejszej pracy koncentruje si¢ na sposobie prze-
prowadzenia konsolidacji fiskalnych oraz wplywie strategii konsolidacyjnych na krétkookresowe tempo
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wzrostu gospodarczego. W analizie zastosowano dynamiczny model panelowy do badania warunkowej
B-konwergencji. Jako uzupelniajaca metode badawcza wykorzystano analize¢ jakosciowa znaczacych
konsolidacji fiskalnych, ze szczegdlng koncentracja na réznicach w sposobie przeprowadzenia zacie$nien
przynoszacych niekeynesowskie i keynesowskie skutki. Przeprowadzone badanie dostarcza argumenty na
rzecz tezy o istnieniu kanalow transmisji fiskalnej, ktore moga prowadzi¢ do niekeynesowskich skutkow
polityki fiskalnej. W tym samym czasie moga one stanowi¢ istotny czynnik warunkowej B-konwergencji.

Stowa kluczowe: polityka fiskalna, konsolidacje fiskalne, efekty niekeynesowskie, warunkowa
konwergencja, unifikacja polityki fiskalnej

NON-KEYNESIAN EFFECTS OF FISCAL POLICY IN EURO ZONE COUNTRIES
WITH SPECIAL CONSIDERATION OF INFLUENCE ON ECONOMIC CONVERGENCE

Abstract

Last global financial crisis has led to massive fiscal stimulation actions in most of developed coun-
tries which resulted in significant increase of their public debt. This can be also said about Eurozone or
wider EU economies. This factors in near future will force many EU countries to adopt much stricter
middle and long term fiscal policy that will be necessary for deleveraging process. In this context the
aim of the research is to check whether can one find non-Keynesian effects of fiscal consolidations in
Eurozone countries in last decade. If the answer is positive, then could these non-Keynesian effects be
significant developing factor in case of Eurozone countries. The third scientific question concentrates on
the ways the fiscal consolidations were implemented and the potential influence of consolidations strat-
egies on short term growth. In the research the econometric dynamic panel model based on the concept
of conditional B-convergence was applied. As a complementary method qualitative analysis of cases of
significant contractions was made with the concentration on the differences between expansionary thus
non-Keynesian cases and conventional Keynesian cases of fiscal contractions. The research results give
some arguments for existence of fiscal transitions channels leading to non-Keynesian effects of fiscal
policy, which in the same time can be a factor of B-conditional convergence.

Keywords: fiscal policy, fiscal consolidations, non-Keynesian effects, conditional convergence,
unification of fiscal policy
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STRUKTURALNE MODELE SZEREGOW CZASOWYCH W ESTYMACII
STOPY BEZROBOCIA W DEZAGREGACJI NA WOJEWODZTWA,
PLEC I WIEK

1. WSTEP

Jednym z podstawowych wskaznikow opisujacych sytuacj¢ na rynku pracy
jest stopa bezrobocia, okre§lona jako stosunek liczby osob bezrobotnych do liczby
0s6b aktywnych zawodowo. Gléwnymi Zzrodlami wiedzy na temat stopy bezrobo-
cia w Polsce sa Badanie Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci (BAEL) oraz rejestr
0s6b bezrobotnych. W przypadku BAEL, za bezrobotne uwaza si¢ te osoby w wieku
15-74 lat, ktére w badanym tygodniu nie pracowatly, lecz aktywnie poszukiwaty
pracy i byly gotowe podja¢ ja w okresie 2 tygodni. Osobami aktywnymi zawodowo
wg BAEL sa wszystkie osoby pracujace lub bezrobotne (GUS 2014a). Natomiast
w przypadku bezrobocia rejestrowanego, za bezrobotne uwaza si¢ osoby zarejestro-
wane w powiatowym urzedzie pracy, za§ osobami aktywnymi zawodowo sg osoby
bezrobotne i pracujace w jednostkach sektora publicznego lub prywatnego (GUS
2014b). Réznice w definicjach 0sob bezrobotnych i aktywnych zawodowo sprawiaja,
ze stopa bezrobocia rejestrowanego moze znacznie r6zni¢ si¢ od stopy bezrobocia
wg BAEL.

Do szacowania stopy bezrobocia na podstawie BAEL, Glowny Urzad Staty-
styczny stosuje estymacje bezposrednig. Estymacja ta wykorzystuje tylko informa-
cje z wylosowanej proby. Zaleta tego podejscia jest nicobcigzonos¢ estymatorow,
natomiast wadg jest duza wariancja w przypadku matej liczby jednostek z badanej
domeny, wylosowanych do proby. Estymatory o duzej wariancji uznawane sg za mato
precyzyjne. Domeny, w ktorych liczba wylosowanych do badania jednostek jest tak
mala, ze estymacja bezposrednia cechuje si¢ zbyt matg precyzja, nazywane sg matymi
domenami (ang. small domain).

Oszacowania stopy bezrobocia sa publikowane przez GUS dla wojewodztw
w domenach okreslonych oddzielnie przez pte¢, miejsce zamieszkania, poziom
wyksztatcenia. Ze wzgledu na zbyt duzg wariancje estymatoréw bezposrednich, GUS
nie publikuje m.in. oszacowan dla wojewodztw w domenach okreslonych przez pte¢
i wiek tacznie. W niniejszej pracy rozwaza si¢ estymacij¢ stopy bezrobocia w przekroju
wojewddztw dla trzech grup wieku (15-24 lat, 25-44 lat, 45-59/64 lat) z uwzglednie-
niem plci, co stanowi tacznie 3x2=6 domen dla wojewddztwa. W badaniu przepro-
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wadzonym w niniejszym artykule ograniczono si¢ do estymacji na podstawie danych
z wojewodztwa wielkopolskiego.

Metodami szacowania w warunkach matej liczebnosci proby zajmuje si¢ staty-
styka matych obszaréw (ang. small area estimation — SAE), inaczej zwana statystyka
matych domen lub estymacja dla matych domen. Sposobem na zwigkszenie precyzji
oszacowan w malych domenach jest zastosowanie bazujacej na modelach staty-
stycznych estymacji posredniej, ktéra wykorzystuje informacje spoza czesci proby,
wylosowanej z rozpatrywanej domeny. Sg to m.in. dane administracyjne, dane spoza
badanej domeny, dane z wczesniej przeprowadzonych badan. Zmienne wykorzystane
do zwigkszenia precyzji estymacji badanego parametru nazywane s3g zmiennymi
pomocniczymi. Estymacja posrednia charakteryzuje si¢ zazwyczaj mniejszg warian-
cja niz estymacja bezposrednia, natomiast w przypadku zle dobranego modelu moze
cechowac si¢ znaczng obcigzonoscig. Przeglad metod stosowanych w statystyce
matych obszarow mozna znalez¢ w pracach Rao (2003), Domanskiego, Pruski (2001).
Zastosowanie metod statystyki matych obszar6w w estymacji stropy bezrobocia na
polskim rynku pracy mozna znalez¢ w publikacji Gotaty (2004).

W literaturze $wiatowej, w kontekscie estymacji posredniej charakterystyk rynku
pracy, popularne jest podej$cie zwane pozyczaniem mocy w czasie (ang. borrowing
strength across time). Polega ono na wykorzystaniu informacji z wczes$niej prze-
prowadzonych badan, poprzez modelowanie szeregdw czasowych sktadajacych si¢
z oszacowan bezposrednich. W tym celu stosowane sg m.in. strukturalne modele sze-
regow, ktoére mozna przedstawi¢ w postaci dynamicznych modeli liniowych. Modele
te zbudowane sa z trendu, sezonowosci i sktadnika systematycznego regresji liniowe;.
Zastosowanie takich modeli mozna znalez¢ m.in. w pracach Brakela, Kriega (2008,
2009, 2010), Pfeffermana i in. (2005), Pfeffermana, Tillera (2006). W artykule Wilaka
(2013) zastosowano strukturalny model szeregu czasowego do danych z Badania
Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.

Celem niniejszego artykutu jest ocena jakosci estymacji posredniej stopy bez-
robocia wg BAEL w przekroju wojewodztw dla szeSciu domen okreslonych przez
wiek 1 pte¢, wykorzystujacej strukturalne modele szeregéw czasowych. Przedmiotem
badania jest takze korelacja pomiedzy stopa bezrobocia wg BAEL a stopa bezrobo-
cia rejestrowanego. W niniejszej pracy rozwaza si¢ wykorzystanie tej drugiej jako
zmiennej pomocniczej. Weryfikacji poddano hipoteze gloszaca, ze estymacja posred-
nia stopy bezrobocia w wojewodztwach dla matych domen okreslonych wedhug pici
i wieku, wykorzystujaca strukturalne modele szeregéw czasowych, cechuje si¢ lepsza
jakoscia niz estymacja bezposrednia. Jakos¢ estymatoréw rozwaza si¢ pod katem ich
doktadnosci i precyzji. Z dwoch estymatoréw dokladniejszy jest ten, ktory cechuje
si¢ mniejsza obcigzono$cia, natomiast precyzyjniejszy jest ten, ktorego odchylenie
standardowe jest mniejsze.

Dla weryfikacji postawionej hipotezy przeprowadzono eksperyment Monte Carlo
z wykorzystaniem danych jednostkowych z Badania Aktywno$ci Ekonomicznej
Ludnosci z lat 2000-2009. Na podstawie tych danych stworzono pseudo-populacje,
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dla ktorej szacowano stopg bezrobocia. Porownania jakosci estymatorow posrednich
i bezposrednich dokonano na podstawie ich obcigzen, odchylen standardowych,
btedow sredniokwadratowych i $rednich btedow bezwzglgdnych, wyznaczonych na
podstawie eksperymentu.

Metoda estymacji posredniej wykorzystana w niniejszej pracy jest zaczerpnigta ze
swiatowej literatury. Wktadem autora jest natomiast jej adaptacja do warunkoéw pol-
skich oraz ocena jakoS$ci estymacji posredniej stopy bezrobocia w matych domenach
okreslonych przez wojewodztwo, pte¢ i wiek, wykorzystujacej te¢ metodg. Wartoscia
dodang jest rowniez fakt, ze autor pracuje na danych rzeczywistych z Badania Aktyw-
no$ci Ekonomicznej Ludnosci.

2. PRZEDSTAWIENIE MODELU

Model opisany w tej czgSci pracy jest uproszczong, jednowymiarowa wersja
modelu przedstawionego przez Brakela, Kriega (2010). Uproszczenie to wiaze si¢
z pominigciem w modelu korelacji migdzy sktadnikami trendow z réznych domen.

Niech 0,, oznacza parametr populacji w domenie d (d=1,...,D) w czasie
t(t=1,..,7),aY,;, wartoS¢ estymatora bezposredniego tego parametru. Mozna wtedy
zapisacl:

Yir=04:% eqp (1

gdzie e;, jest bledem estymacji. Na potrzeby badania zakfada sig, ze proby w poszcze-
golnych okresach losowane sa niezaleznie. Z nieobcigzonos$ci estymatora Y, , wynika,
ze warto$¢ oczekiwana btedu e, , wynosi E (e, ,) = 0. Wariancje Var(e;,) mozna osza-
cowac, uwzgledniajac przy tym schemat losowania préoby.

W modelu Brakela, Kriega (2010) zaktada sig, ze parametr 6, mozna przedstawi¢
za pomocg strukturalnego modelu szeregu czasowego:

Oar = Lar + Sar + XatBar + €ar 2)

q4:~NID(0,02,). 3)

gdzie L;, oznacza trend stochastyczny, S, sezonowos¢ stochastyczng, x,;, zmienng
pomocnicza, f, wspotczynnik regresji a ¢,, reszty losowe, ktore odzwierciedlaja
zmienno$¢ parametru populacji nietlumaczong przez pozostale sktadniki.

1 W literaturze czgsciej uzywa si¢ zapisu 6,,= Y, + ¢4, natomiast na potrzeby wyprowadzenia
estymatora posredniego stosuje si¢ zapis Y, = 0,,+ ey,
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Pierwszy sktadnik modelu, trend stochastyczny L, jest postaci?:

Lot = Lgt—1+ Rayg, “4)

Ryt =Rat—1 +Mrars Mrac~NID(0,034), (%)

gdzie R, jest skladnikiem losowym, ktory odzwierciedla nachylenie krzywej trendu,
a Ngra, jest sktadnikiem losowym odpowiedzialnym za zmiany tego nachylenia
W czasie.

Drugi sktadnik modelu, sezonowo$¢ stochastyczna S, to kwartalna sezonowos¢
trygonometryczna (trigonometric seasonal) postaci3:

Sat = Sat1t Satz (6)
gdzie dlaj = 1,2:

jT . I\ ox
Sat,j = €OS (7) Saq,t-1,j T sin (7) Sat-1j tNsatj> Msarj~NID(0,08;),  (7)

* . jmT jm *
Sqt,j = —sin (7) Saq,e-1,j T cos (7) Sat-1j F s aejp Msmae;~NID(0,0d0,). (8)

Sktadniki losowe #g,,; 1 775+ 4,; 0Odpowiadaja za zmiany w czasie wartosci sktadnika
$ezonowosci.

W trzecim sktadniku modelu, systematycznym skladniku regresji liniowej x;, B4,
wspotczynnik regresji f,, opisany jest sa za pomocg btadzenia losowego:

Bai = Bae—1+Npae Npac~NID(0,05 ). (9)

Zaklada si¢ brak zaleznosci pomiedzy sktadnikami #g 4, sas1> Ns*di1s Ns.ds2s
Ns+d:2> Npap» @ takze brak zaleznosci pomigdzy sktadnikami losowymi z r6znych
domen.

Wstawiajac réwnanie (2) do (1) otrzymuje si¢ strukturalny model dla szeregu
czasowego oszacowan bezposrednich Y, ,....,Y;r (d=1,...,D):

Yar = Lat + Sar + xd,tﬁd,t t&qr teqy. (10)

Ideg estymacji posredniej parametrow populacji 0,, (d=1,...,D, t=1,...,T) za
pomoca strukturalnych modeli szeregéw czasowych jest oczyszczenie oszacowan bez-

2
3

W literaturze mozna znalez¢ rowniez inne propozycje trendu stochastycznego.
W literaturze mozna znalez¢ rowniez inne propozycje sezonowosci stochastyczne;j.
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posrednich Y, z bledow oszacowan e;,. W celu estymacji parametréw modelu (10)
zaklada sig, ze bledy oszacowan e;, maja rozktad normalny. Wtedy suma sktadnika
resztowego i bledu oszacowania v, = &, + e;, ma rowniez rozktad normalny. Warto$¢
oczekiwana skladnika v,;, wynosi E(v;,) = 0, natomiast o wariancji tego skladnika
Brakel, Krieg (2010) zaktadali, Ze jest rowna:

Var(vy,) = a2qVar(Ya.). (11)

gdzie 03, 4 Jjest stala, ktora nalezy oszacowac.

Oczyszczenie Y, z bleddw oszacowah e,,, wigze si¢ z usunigciem sktadnika v,,.
A wigc oprocz bledow oszacowan e, usuwa si¢ takze cz¢$¢ zmiennosci parametru
populacji w postaci sktadnika resztowego ¢;,. Stad wazne jest, aby sktadnik v;, byt
zdominowany przez e,;,. WoOwczas wariancja sktadnika v;, bedzie bliska wariancji
Var (e, ,) btedu estymatora bezposredniego, co oznacza, ze warto$¢ nyd jest bliska 1.

Jezeli przedstawimy strukturalny model szeregu czasowego opisanego rownaniem
(1)—(11) za pomoca notacji macierzowej otrzymamy klasyczng posta¢ modelu prze-
strzeni stanow:

Yor =Zag, +vgy, (12)

g = Tage 1 +Nqy (13)
gdzie Z to wektor znanych wspotczynnikow regres;ji:
Z =(1,0,1,0,1,0,1), (14)
o, to wektor nieznanych parametrow stanu:
* * T
Agr = (Ld,t' Rat Sd,t,l'Sd,t,llSd,t,Z’Sd,t,zrﬁd,t) > (15)

T to macierz przejscia:

T = blockdiag(T?, T, T%2, T#), (16)
=5 1) (1)

s; _ (cos(jm/2) sin(jm/2)
T _<—sin(j7r/2) cos(jn/Z))’ (18)

T‘B =1, (19)
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n,, to wektor sktadnikow losowych, odzwierciedlajacych zmiany w czasie wartosci
parametrow stanu:

Na: = (0,Mr a6 Nsde 1 Msde10 Ms,d,e2 Ms* 2 18,dt) (20)
14,:~N(0,Qq), (21)
Q gdyt=t
Covlnanar) = {g* S0t " 22)
Qq = diag(0,04% 4, 0841, 9541, 02a1, Osa,1, Tf a)- (23)

Idea modeli przestrzeni stanow jest zatozenie, Ze obserwowana zmienna Y, jest
zalezna od nieobserwowanego wektora parametrow stanu a,;,. Rownanie (12), nazy-
wane rOwnaniem pomiarowym, okresla zalezno$¢ miedzy zmienng Y,;, a wektorem
stanow a,, za§ wektor Z w tym roéwnaniu sklada si¢ ze wspotczynnikow okresla-
jacych te zalezno$¢. Roéwnanie (13), nazywane rdwnaniem przejscia opisuje nato-
miast zmiany w czasie nieobserwowanego wektora parametréw stanu a,,. Rownania
(12)—(19) opisuja szczegdlny przypadek modelu z rodziny przestrzeni stanow, w kto-
rym rOwnanie pomiarowe i rownanie przejscia sg liniowe a rozktad sktadnikow loso-
wych jest normalny. Taki model nazywany jest dynamicznym modelem liniowym.

W celu oszacowania wektora a,, zastosowa¢ mozna metod¢ zaproponowang
przez Kalmana (1960), zwanag filtrem Kalmana. Rekurencyjna procedura szacowania
wektora a,, opierajaca si¢ na informacjach dostgpnych w okresie ¢ nazywana jest
filtrowaniem. Natomiast estymacja wektora a,;, z uwzglednieniem danych dostep-
nych po okresie ¢ nazywana jest wygtadzaniem. Filtrowanie stosuje si¢ do szacowania
w obecnym okresie T, natomiast wygladzanie wykorzystuje si¢ do poprawy oszaco-
wan z wezesniejszych okresow 1,...,7 — 1.

Dla uzycia filtru Kalmana potrzebna jest znajomo$¢ hiperparametrow®
Of 4Ok a» 01, - 021,04 (d=1,...,D). W praktyce najczesciej ich wartosci nie
sa znane, nalezy wigc je oszacowac. Dzigki zalozeniu o normalnos$ci reszt w przed-

stawionym wyzej modelu, hiperparametry mozna oszacowaé za pomoca metody
najwigkszej wiarygodnosci. Nalezy takze przyja¢ wartosci poczatkowe wektora a o>

4 W literaturze anglojezycznej pojecie hiperparametr (ang. hyperparameter) stosuje si¢ dla para-
metréw rozktadu a priori, w celu odréznienia ich od parametréw modelu. W przypadku modelu zastoso-
wanego w artykule hiperparametry sg wariancjami reszt parametrow standw majacych normalny rozktad
a priori.

5 W obliczeniach przeprowadzonych w dalszej cze$ci opracowania przyjeto domys$lne wartosci
paczki dlm w pakiecie statystycznym R: a; = (0,0,0,0,0,0,0), d = 1,...,D.
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Wigcej na temat szacowania parametréw i hiperparametrow dynamicznych modeli
liniowych mozna znalez¢é w pracach Harvey’a (1989), Durbina, Koopmana (2001),
Petrisa 1 in. (2007).

Oszacowanie parametru ,, otrzymane za pomocg dynamicznego modelu linio-
wego opisanego rownaniami (12)—(13) jest postaci:

Yy, =Zag, Wb Y, = Zay,, (24)

gdzie &Z_t i ﬁit sa oszacowaniami wektora a,, uzyskane odpowiednio poprzez
filtrowanie (F — filtered) i wygladzanie (S — smoothing).

3. KONSTRUKCJA PSEUDOPOPULACIJI

W dalszej czesci opracowania podjeto probg oceny jakosci estymacji posredniej
stopy bezrobocia z wykorzystaniem dynamicznych modeli liniowych. Oceny jako$ci
dokonano na podstawie eksperymentu Monte Carlo. W tym celu wykorzystano dane
jednostkowe z Badania Aktywno$ci Ekonomicznej Ludnosci z lat 2000—2009.

Na potrzeby eksperymentu utworzono pseudo-populacje odpowiadajaca ludno-
$ci w wieku 15+ zamieszkujacej wojewddztwo wielkopolskie. Wagi 0sob bioracych
udziat w BAEL z woj. wielkopolskiego zmodyfikowano w taki sposob, aby dla
kazdego kwartatu ¢(¢=1,...,40) i dla kazdej domeny d(d = 1,...,6), okreslonej przez
pte¢ i wiek, sumowaly si¢ do liczebnosci populacji z woj. wielkopolskiego w roku
odpowiadajacym kwartalowi ¢ 1 domenie d. Niech w;,, oznacza wage i-tej osoby
z domeny d w kwartale . Zmodyfikowana waga i-tej osoby wyznaczona jest w naste-
pujacy sposob:

* _ Nd,t
Wia,t=|Wiat hae ) (25)
% id,t

i=1 Wl. )

gdzie w; 4, to waga i-tej osoby, N, to liczebno$¢ populacji®, n,, to liczebno$¢ proby
wylosowanej do BAEL w domenie d i kwartale ¢, za$ operator [ ] oznacza zaokra-
glenie do catosci. Nastepnie kazda jednostke i z domeny d i kwartatu ¢ zduplikowano
W; 4 ¢ Tazy, zgodnie z zasadg, ze osoba o wadze w reprezentuje w 0sob.

6 jako liczebno$ci Ny, przyjeto oszacowania publikowane przez Gtowny Urzad Statystyczny.



416 Kamil Wilak

4. STOPA BEZROBOCIA REJESTROWANEGO JAKO ZMIENNA POMOCNICZA

Konstrukcja modelu statystycznego wiaze si¢ z wyborem zmiennej objasniaja-
cej (pomocniczej). Zasadniczym wymogiem w tej kwestii jest silne skorelowanie ze
zmienng objasniang. Naturalnym kandydatem na zmienng pomocniczg do szacowania
stopy bezrobocia wg BAEL jest stopa bezrobocia rejestrowanego. Badajac relacje
migdzy tymi zmiennymi w skonstruowanej pseudo-populacji, zauwazy¢ mozna duze
podobienstwo zmienno$ci w przekroju domen (por. rys. 1). Model strukturalny, przed-
stawiony w drugiej czesci tego opracowania, zawiera trend i sezonowo$¢. Wprowa-
dzenie stopy bezrobocia rejestrowanego do tego modelu jako zmiennej pomocniczej
wymaga oczyszczenia jej z trendu i wahan sezonowych. W tym celu wykorzystano
model opisany rownaniami (12)—(23) z pominigciem sktadnika systematycznego regre-
sji liniowej. Po oczyszczeniu z trendu i sezonowosci, a nastgpnie po znormalizowaniu,
relacje migdzy stopg bezrobocia i stopg bezrobocia rejestrowanego wskazuja na silng
korelacje (rys. 2, rys. 3, tab. 1). Szczegdlnie silna zalezno$¢ wystepuje w domenach
kobiet w wieku 25-44 lat i m¢zezyzn w wieku 25-44 lat.

1: mezczyzni 15-24 lat 2: mezczyZni 2544 lat a 3: mezczyzni 456-64 lat
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Rysunek 1. Stopa bezrobocia wg BAEL i stopa bezrobocia rejestrowanego w pseudo-populacji

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych z Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.
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Rysunek 2. Stopa bezrobocia wg BAEL i stopa bezrobocia rejestrowanego w pseudo-populacji,
po oczyszczeniu z trendu i sezonowosci oraz znormalizowaniu

Zrodto: opracowanie wiasne na podstawie danych z Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.
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Rysunek 3.Wykres korelacyjny stopy bezrobocia wg BAEL i stopy bezrobocia rejestrowanego
w pseudo-populacji, po oczyszczeniu z trendu i sezonowosci

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych z Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.
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Tabela 1.

Wspoétezynniki korelacji liniowej migdzy oczyszczonymi z trendu i sezonowoSci stopami bezrobocia
wg BAEL i bezrobocia rejestrowanego

Domena Wspc’)ica}l}gi}v(e?orelacji
1: mezeczyzni 15-24 lat 0,69
2: mezezyzni 25-44 lat 0,86
3: mezezyzni 45-64 lat 0,82
4: kobiety 15-24 lat 0,72
5: kobiety 25-44 lat 0,90
6: kobiety 45-59 lat 0,76

Zrédlo: opracowanie wiasne na podstawie Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.

5. EKSPERYMENT MONTE CARLO

Weryfikujac przydatnos$¢ strukturalnych modeli szeregow czasowych do szacowa-
nia stopy bezrobocia, przeprowadzono eksperyment Monte Carlo. W eksperymencie
tym szacowanymi parametrami sg kwartalne stopy bezrobocia w pseudo-populacji
w nastepujacych sze$ciu domenach:

1. megzezyzni w wieku 15-24 lat,

mezcezyzni w wieku 25-44 lat,

mezezyzni w wieku 45-64 lat,

kobiety w wieku 15-24 lat,

kobiety w wieku 25-44 lat,

kobiety w wieku 45-59 lat.

J ako zmienng pomocnicza w estymacji posredniej stopy bezrobocia wg BAEL wyko-
rzystano stope bezrobocia rejestrowanego w pseudo-populacji.

W obliczeniach stosowano losowanie proste bez zwracania. Do bezpos$redniej
estymacji stopy bezrobocia wykorzystano estymator postaci:

SEVICREEN

ng,t
Yor = nd (26)

gdzie nglt i né_t to odpowiednio liczba 0s6b bezrobotnych i liczba 0s6b aktywnych
zawodowo w wylosowanej probie w kwartale ¢t w domenie d. Oszacowanie wariancji
tego estymatora, przy losowaniu prostym bez zwracania, jest dane wzorem:

(Nae—ngnae nge(Ma, nd t)
Var(Yy,) = T R——y (27)
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Eksperyment przeprowadzono wedtug nastgpujacej procedury:

1. Dla kazdego kwartatu ¢ z lat 2000-2009 (¢=1,...,40) za pomoca niezaleznego
losowania prostego bez zwracania pobrano probe o rozmiarze 40007,

2. Na podstawie wylosowanej proby z wykorzystaniem estymatora bezposredniego
danego wzorem (26) oszacowano stop¢ bezrobocia dla 6 domen. W ten sposob

otrzymano 6 szeregdw czasowych {Yd_t}jz , (d=1,...,6) ocen estymatoréw bez-
posrednich.

3. Na podstawie szeregdw {Yd,t}:il (d=1,...,6) oszacowano hiperparametry
O a»Oha» Obq 1+ Oeq1,0pq (d=1,..,6) dynamicznego modelu liniowego
(12)—(23).

4. Nastepnie dla szeregu {Yd,t}jz , (d=1,...,6) za pomocg wygtadzania oszacowano
wektory parametréw stanow a, (¢ = 1,...,40) dynamicznego modelu liniowego.

5. Podstawiajac oszacowania parametrow stanéw o, do estymatora posredniego
danego réwnaniem (24) otrzymano szeregi czasowe {Yit}:zl (d=1,...,6) ocen

estymatorow posrednich.

Powyzszg procedure powtorzono 500 razy, w wyniku czego dla kazdej domeny
d(d=1,...,6) i dla kazdego kwartatu ¢ (= 1,...,40) otrzymano po 500 ocen estyma-
torow bezposrednich Y, oraz posrednich Yds_ ¢ (rys. 4). Na ich podstawie wyznaczono
miary jakosci estymatorow: obcigzenie (B), odchylenie standardowe (S), pierwiastek
btedu $redniokwadratowego (RMSE) i $redni bezwzgledny blad (MAE). Dla estyma-
tora bezposredniego Y,, obliczono je za pomoca wzorow:

B(Yd,t) = m(Yd,t) —0Oat, m(Yd,t) = 5_;0 1-53? Yt (28)
SWa) = |z 288 (Yars — m(Yar) (29)
RMSE (Yq,) = JBZ(Yd,t) +S52(Ya,o), (30)

1
MAE (Yar) = oo 2320|0a,: — Yaril, (31)

gdzie Y,;,; to ocena estymatora bezposredniego otrzymana w i-tej iteracji. Dla esty-
matorow posrednich wzory sg analogiczne.

7 Zaokraglona do tysiecy przecietna wielko$¢ proby losowanej do BAEL z woj. wielkopolskiego
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W celu poréwnan migdzy domenami, interpretacji poddano stosunki tych miar do
B(Yae) S(Yae) RMSE(Yq:) MAE(Yqe) ‘

»prawdziwej” wartosci stopy bezrobocia: , , ,
dt Oa, Oa, Oa,

6. WYNIKI BADANIA

Estymacja posrednia cechuja si¢ duzym obcigzeniem, siegajacym nawet do 25%
warto$ci stopy bezrobocia w domenach mezczyzn w wieku 15-24 lat i 45-64 lat oraz
kobiet w wieku 15-24 lat i 45-59 lat (domeny 1, 3, 4 i 6) (por. rys 5 i 6). W tych
domenach obciazenie stanowi przecigtnie okoto 7% wartosci stopy bezrobocia. Nato-
miast w przypadku domen me¢zczyzn w wieku 25-44 lat oraz kobiet w wieku 2544
lat (domeny 2 i 4) maksymalne obcigzenie wynikow estymacji posredniej wynosi
15% wartosci stopy bezrobocia, a §rednio stanowi okoto 4% (por. tab. 2 i 3).

We wszystkich domenach estymacja posrednia cechuje si¢ mniejszym odchyle-
niem standardowym niz estymacja bezposrednia, przecigtnie od 1,73 razy w dome-
nach 2, 6 do 1,9 razy w domenach 3 i 5 (por. rys. 7, tab. 4).

Estymacja posrednia w wiekszosci przypadkéw cechuje sie mniejszym btedem
sredniokwadratowym niz estymacja bezposrednia (por. rys. 8). Odmienng sytuacj¢
zaobserwowano w domenach me¢zczyzn w wieku 15-24 lat i kobiet w wieku 15-24
lat (domeny 1 i 4) dla dwunastu i dziewigciu kwartatéw, w domenach mezczyzn
w wieku 44—64 lat i kobiet w wieku 44-59 lat (domeny 3 i 6) dla pigciu kwartatow,
za$ w domenach mezczyzn w wieku 25—44 lat i kobiet w wieku 25-44 lat (domeny 2
i 5) tylko dla trzech kwartatow. Przecigtnie pierwiastek btedu sredniokwadratowego
w estymacji posredniej jest mniejszy niz w estymacji bezposredniej od 1,29 razy
w domenie pierwszej do 1,59 razy w domenie piatej (por. tab. 5).

W wigkszosci przypadkow estymacja posrednia cechuje si¢ mniejszym $rednim
btedem bezwzglednym niz estymacja bezposrednia (por. rys. 9). Wigkszy $redni
btad bezwzgledny w estymacji posredniej w domenach mezczyzn w wieku 15-24
lat i kobiet w wieku 15-24 lat (domeny 1 i 4) wystepuje odpowiednio w pigtna-
stu i dziewieciu kwartatach, w domenach mezczyzn w wieku 45-64 lat oraz kobiet
w wieku 45-59 lat (domeny 3 i 6) w szesciu kwartatach, w domenach mezczyzn
w wieku 25-44 lat i kobiet w wieku 25-44 lat (domeny 2 i 5) w czterech i pie-
ciu kwartatach. Przecietny stosunek $redniego btedu bezwzglednego do prawdziwe;j
stopy bezrobocia w estymacji bezposredniej wynosi od 9% w domenie piatej do 14%
w domenach trzeciej i széstej. Natomiast w estymacji posredniej stosunek ten wynosi
od 6% w domenie piatej do 11% w domenach trzeciej i szostej (por. tab. 6). Sredni
btad bezwzgledny w estymacji posredniej jest mniejszy niz w estymacji bezposredniej
przecietnie od 1,26 razy w domenie pierwszej do 1,57 razy w domenie piate;j.
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Rysunek 4. Oceny estymatoréw otrzymane w wyniku eksperymentu

Zrédlo: opracowanie whasne na podstawie danych z Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.
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Rysunek 5. Stosunek obciazenia wyznaczonego na podstawie eksperymentu do ,,prawdziwe;j”
stopy bezrobocia

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych z Badania Aktywnos$ci Ekonomicznej Ludnoéci.
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Rysunek 6. Stosunek wartosci bezwzglednej obcigzenia wyznaczonego na podstawie eksperymentu do
»prawdziwej” stopy bezrobocia

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych z Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.
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Rysunek 7. Stosunek odchylenia standardowego wyznaczonego na podstawie eksperymentu do
~prawdziwej” stopy bezrobocia

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych z Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.
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Rysunek 8. Stosunek pierwiastka btedu sredniokwadratowego wyznaczonego na podstawie
eksperymentu do ,,prawdziwej” stopy bezrobocia

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych z Badania Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci.
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Rysunek 9. Stosunek sredniego btedu bezwzglednego wyznaczonego na podstawie eksperymentu do
»~prawdziwej” stopy bezrobocia

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych z Badania Aktywnos$ci Ekonomicznej Ludnoéci.
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7. WNIOSKI I DALSZE KIERUNKI BADAN

W ogdlnym przypadku estymacja posrednia cechuje si¢ mniejsza doktadnoscia,
ale wigkszg precyzja niz estymacja bezposrednia. W wickszosci kwartalow jakosc
estymacji mierzona za pomoca bledu $redniokwadratowego i $redniego btedu bez-
wzglednego jest wicksza w przypadku estymacji posredniej. Duze obcigzenia estyma-
toréw posrednich w niektorych kwartatach spowodowane byly nie do konca dobrze
dopasowanym modelem. Oczyszczona z trendu i sezonowos$ci stopa bezrobocia
rejestrowanego bedaca zmienng pomocnicza, w niektérych kwartatach przebiegata
znaczaco odmiennie niz oczyszczona z trendu i sezonowosci stopa bezrobocia, co
powodowato, ze systematyczny sktadnik regresji liniowej w tych kwartatach pogar-
szal dopasowanie modelu.

Najmniejsze btedy estymacji posredniej mozna zaobserwowa¢ w domenach
mezcezyzn w wieku 25-44 lat i kobiet w wieku 25-44 lat (domeny 2 i 5), gdzie
zmienna pomocnicza byla najsilniej skorelowana z ,,prawdziwa” stopa bezrobocia.
Za$ w domenach mezczyzn 15-24 lat i kobiet w wieku 15-24 lat (domeny 1 i 4)
zmienna pomocnicza jest najstabiej skorelowana z ,,prawdziwg” stopa bezrobocia, co
przektada si¢ na wigksze bledy estymacji posrednie;.

Oszacowania otrzymane metodg zastosowang w niniejszym artykule charaktery-
Zuja si¢ niespojnoscig, a mianowicie Srednia wazona oszacowan z poszczegolnych
domen nie jest rowna oszacowaniu dla catego wojewddztwa. W celu otrzymania
spojnych oszacowan w literaturze stosuje si¢ techniki zwane ,,benchmarkingiem”.
Zastosowanie ,.benchmarkingu” mozna znalez¢ m.in. w pracy Pfeffermanna i in.
(2005), Pfeffermanna, Tillera (2006). Jednym z dalszych kierunkow badan autora jest
zastosowanie tych technik w celu otrzymania spdjnych oszacowan charakterystyk
polskiego rynku pracy za pomoca estymacji posrednie;j.

Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu
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STRUKTURALNE MODELE SZEREGOW CZASOWYCH W ESTYMACJI STOPY BEZROBOCIA
W DEZAGREGACII NA WOJEWODZTWA, PLEC I WIEK

Streszczenie

Informacje publikowane przez Gtowny Urzad Statystyczny na podstawie Badania Aktywnos$ci Eko-
nomicznej Ludnosci cechuja si¢ duzym poziomem agregacji. Oszacowania w przekroju wojewodztw dla
matych grup okreslonych przez cechy demograficzne nie sa publikowane ze wzgledu na zbyt matg precy-
zj¢ estymacji bezposredniej, spowodowang malg liczebnosciag proby. Sposobem na zwigkszenie precyzji
oszacowania jest zastosowanie estymacji posredniej. W literaturze popularne jest podejscie, w ktorym do
estymacji posredniej charakterystyk rynku pracy stosuje si¢ strukturalne modele szeregdw czasowych.
W niniejszym artykule zostata podjeta proba oceny wykorzystania tej metody w kontekscie zwickszenia
precyzji estymacji stopy bezrobocia w dezagregacji na wojewddztwa, pte¢ i wiek. Ocena ta zostata
dokonana na podstawie eksperymentu Monte Carlo z wykorzystaniem danych jednostkowych z Badania
Aktywnosci Ekonomicznej Ludnosci z lat 2000-2009. Wyniki tego badania pokazuja, ze zastosowany
estymator posredni w wiekszosci przypadkow cechuje sie lepsza jakoscia niz estymacja bezposrednia.

Stowa kluczowe: statystyka matych obszarow, estymacja posrednia, dynamiczne modele liniowe,
stopa bezrobocia
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STRUCTURAL TIME SERIES MODELS IN UNEMPLOYMENT RATE ESTIMATION
IN DISAGGREGATION ON VOIVODESHIP, SEX AND AGE

Abstract

Central Statistical Office in Poland publishes information on labour market derived from Labour
Force Survey at high level of aggregation. Estimates for small demographic domains on voivodeship
level are not published due to insufficient precision of direct estimates, caused by small sample size. One
of possible approaches to the problem is to apply small area estimation. Taking into account that LFS
is panel research of households structural time series models can be used in order to borrow strength in
time. The aim of the article is to evaluate this method in the context of unemployment rate estimation on
voivodeship level including sex and age domains. Monte Carlo simulation study will be applied in order
to assess results of estimation and compare to direct estimation. Data obtained from the Labour Force
Survey in Poland between 2000-2009 will be used. Results of the study indicates that temporal small
area estimation have better quality of estimates compared to direct estimation.

Keywords: Small Area Estimation, direct estimation, dynamic linear models, unemployment rate
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MARCIN FALDZINSKI

ANALIZA TRANSFERU RYZYKA EKSTREMALNEGO MIEDZY
WYBRANYMI RYNKAMI FINANSOWYMI Z ZASTOSOWANIEM
PRZYCZYNOWOSCI W RYZYKU W SENSIE GRANGERA!

1. WSTEP

Transmisja ryzyka, wywotana przez duze zmiany cen, jest wazna dla wszystkich
uczestnikow rynku, zaréwno dla inwestorow jak i instytucji nadzorujacych, dlatego tez
powinna by¢ uwzgledniana we wspotczesnym zarzadzaniu ryzykiem. Efekt ten moze
mie¢ kluczowe znaczenie w szacowaniu ryzyka, w przypadku gdy na rynkach obser-
wuje si¢ duze straty, ktore utozsamiane sa z ekstremalnymi zmianami cen. Zmiany te
moga by¢ spowodowane migdzy innymi przez: niepewno$¢ na rynku, zmiany polityki,
zaskakujace informacje, ataki spekulacyjne oraz transmisje z innych rynkow. Jezeli
rynki sg calkowicie niepowigzane, to ryzyko nie moze przenosi¢ si¢ mi¢dzy nimi (np.
Chiny w trakcie kryzysu azjatyckiego 1997—1998, Lardy, 1998). Jezeli rynki finan-
sowe sa powigzane, to oczekuje sie, ze globalne szoki beda przenosi¢ ryzyko migdzy
rynkami (np. USA-Europa 2007-2009). Ryzyko moze by¢ generowane lokalnie lub
mie¢ specyficzng forme. Na skutek integracji rynkéw, bedzie ono przenoszone na
inne rynki (np. Japonia-USA 1997, Peek, Rosengren, 1997). Efekt transmisji ryzyka
(ang. risk spillover effect) jest gtownie wywotany przez wydarzenia ekstremalne
1 dlatego tez odpowiednie opisanie takich zdarzen ma bardzo wazne znaczenie dla
odpowiedniego zarzadzania ryzykiem. Teoria warto$ci ekstremalnych (ang. Extreme
Value Theory) dostarcza odpowiednich narzedzi do modelowania i prognozowania
wartos$ci ekstremalnych (np. Coles, 2001; Embrechts i inni, 2003; McNeil, Frey, 2000;
Faldzinski, 2014). Dodatkowo nalezy podkresli¢, ze zazwyczaj metody teorii warto-
sci ekstremalnych lepiej opisuja zdarzenia ekstremalne, ktore maja istotny wplyw na
ksztattowanie si¢ ruchow cen na rynkach finansowych, niz inne metody do tego uzyte
(McNeil, Frey, 2000; Bystrom, 2004; Bekiros, Georgoutsos, 2005; Harmantzis, 2006;
Kuester 1 inni, 2006; Osinska, Faldzinski, 2007; Ghorbel, Trabelsi, 2008; Faldzinski,
2009; Ozun i inni, 2010; Faldzinski, 2014). W zwiazku z tym w tej pracy zastoso-
wano metode POT (ang. Peaks over Threshold) z modelami zmiennosci, ktora dobrze
sprawdza si¢ do szacowania warto$ci zagrozonej (VaR, ang. Value-at-Risk).

I Praca sfinansowana ze $rodkéw WNEiZ UMK w ramach grantu 1842-E.
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Celem artykulu jest analiza transmisji ryzyka ekstremalnego miedzy glownymi
rynkami finansowymi, reprezentujacymi procesy finansowe i gospodarcze zacho-
dzace we wspolczesnym $wiecie. Uktad artykutu jest nastepujacy: wstep, podstawy
metodologiczne testu przyczynowosci Grangera w ryzyku, badanie empiryczne wraz
z wnioskami oraz podsumowanie.

2. TEST PRZYCZYNOWOSCI GRANGERA W RYZYKU

Do badania zjawiska przenoszenia ryzyka, najczesciej w literaturze dotychczas
stosowano podejscie wykorzystujace test przyczynowos¢ Grangera w ryzyku autor-
stwa Honga i in. (2009). Metoda ta polega na szacowaniu warto$ci zagrozonej na
zadanym poziomie istotno$ci o i sprawdzeniu kiedy instrument finansowy jest ponizej
tej wartosci. W literaturze mozna znalez¢ prace wykorzystujace to podejécie (np. Lee,
Lee, 2009; Osinska i inni, 2012; Fatdzinski i inni, 2012; Osinska i Fatdzinski, 2013).
Test w wersji Honga i inni (2009) zostat rozszerzony przez Candelona i inni (2013).
Po pierwsze, rozszerzenie polega na uwzglednieniu kilku poziomoéw prawdopodobien-
stwa a, poniewaz dynamika procesu ryzyka moze odbywac si¢ na ré6znych poziomach
dla réznych krajow (Engle i Manganelli, 2004). Po drugie, moze wystepowac efekt
przyczynowosci krzyzowych (ang. cross-causality), tzn. przyczynowos¢ z jednego
rynku na poziomie o = 1% na inny rynek na poziomie a = 10% albo a = 5%. Po
trzecie, test mozna rozszerzy¢ na przypadek wielowymiarowy, gdzie zakladamy przy-
czynowosci w ryzyku dla wigcej niz dwoch rynkow.

Zanim zdefiniujemy test przyczynowosci Grangera w ryzyku w rozwinigciu Can-
delona i inni (2013), konieczne jest zdefiniowanie warto$ci zagrozone;j.

Wartos¢ zagrozong mozna okresli¢ jako procentows strat¢ wartosci instrumentu.
Formalnie warto$¢ zagrozona jest okre§lona rownaniem P(P; < P,; — VaR) = a, gdzie
P, jest wartos$cig analizowanego instrumentu finansowego w momencie ¢ (Osinska,
2006). Jesli rozwazymy procentowe logarytmiczne stopy zwrotu r, = 100 (InP,
—InP,,), to VaR jest dany jako:

VaRa = ql1a> (1)

gdzie ¢, jest kwantylem 1 — a rozkladu strat (ujemne stopy zwrotu majg znak
dodatni, a dodatnie stopy majg znak ujemny) na poziomie istotnosci a. Jedna z najbar-
dziej popularnych metod szacowania VaR opiera si¢ na kwantylach rozktadow warun-
kowych, z powodu wiasnosci jakimi charakteryzuja si¢ finansowe szeregi czasowe.
McNeil i Frey (2000) zaktadaja, ze X, jest szeregiem czasowym reprezentujacym
dzienne obserwacje stop zwrotow instrumentu finansowego. Zaktada si¢, ze dynamika
procesu X, jest dana nastepujaco:

Xi=w+oZ, (2)
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gdzie innowacje Z, sg bialym szumem (i.i.d.) z zerowa $rednig, jednostkowa warian-
cja i dystrybuanta rozktadu brzegowego F,(z). Zaktadamy, ze u, jest oczekiwanym
zwrotem, a g, jest zmiennoS$cig stop zwrotow, gdzie obie sg mierzalne w stosunku do
zbioru informacji F,.; w czasie t—1. Aby zastosowac procedure estymacji dla procesu
(2) nalezy wybra¢ dynamiczny model warunkowej $redniej i warunkowej wariancji.
W literaturze zaproponowano cata gam¢ modeli mozliwych do zastosowania (np.
klasa modeli GARCH, SV itd.). McNeil i Frey (2000) zdefiniowali proste jedno-
dniowe wzory miar ryzyka w stosunku do procesu (2) jako:

VaR, = u,,, +0,,VaR(Z),, 3)

gdzie VaR(Z), jest wartoscig zagrozong procesu Z,. Metoda przez nich zaproponowana
zaktada minimalne wymagania co do rozktadu innowacji i polega na modelowaniu
ogona rozktadu na podstawie teorii wartosci ekstremalnych. W celu oszacowania
VaR(Z), autorzy proponujg uzycie metody POT2.

Majac zdefiniowang warto$¢ zagrozona, mozna przej$s¢ do prezentacji testu
przyczynowos$ci Grangera w ryzyku. Niech {Y},, Y5} sa dwuwymiarowymi, nieko-
niecznie stacjonarnymi procesami stochastycznymi. Niech 4, =4, (1 l(,_l)) [=1.2
bedzie wartoscig zagrozong (VaR) na poziomie istotnosci o € (0;1) dla Y}, oszaco-
wanego uzywajgc zbioru informacji Ly ={Y,(,71),Y,(,72)...} dostgpnego w czasie
t-1. Wtedy A4, spelnia warunek P(Y,t <A1 1,(:4)) = o . Ustalamy, ze V, =1(Y, < A4,)
[ = 1,2 oznacza funkcje, ktora w przypadku kiedy nastepuje przekroczenie warto-
§ci zagrozonej otrzymuje warto$¢ 1, a w przypadku przeciwnym 0. Zatéozmy, ze
A = {ay,...,a,} jest zbiorem m roznych poziomow istotnosci. Nastepnie rozwazmy
wektor Z, (A =[V, («),....V, (a,)] i=12 zlozony z m zmiennych powiagzanych

z danym poziomem istotnosci a; j = 1,..., m w czasie t. Hipoteza zerowa testu:

Hy:E[Z, ()1, |=E[Z,(D]1,, ], )
gdzie I, ={Z (A),s<t} 1 I,={Z (A),Z, (A),s<t}. Jak to zostalo pokazane
w pracy Candelon i inni (2013) statystyke testu mozna zbudowac uzywajac wielowy-
miarowej regresji liniowej postaci:

Z (A =y, +wyZ, (AD+..+y,Z,, (AD+e,, ®)

2 Szczegoty tej metody mozna znalez¢ w pracach McNeil, Frey (2000), Fatdzinski (2014).
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gdzie ¥, jest wektorem stalych o wymiarach (m,1), v ,s=1,...,L sa (m, m) macie-
rzami parametrow strukturalnych i &), jest wektorem (m,1) sktadnikéw losowych.
Hipoteza zerowa odpowiada sytuacji, kiedy Hy : ¥; = ... = ¥; = 0. Spelione jest
to dla

Z(D=y,+&,. (6)

W zwiazku z tym wielowymiarowa statystyka zdefiniowana jest nastepujaco:

LR=[T—(mL +1)][1og(\g;gz\)}—[mg(\g;gl\)} : (7)

gdzie T jest liczba obserwacji w szeregu, m jest liczbg zadanych poziomow istotnosci

a L jest liczbg opdznien w przedstawionej regresji liniowej (5). Statystyka zbiega do

rozktadu y?(Lm?). Niepewno$¢ co do oszacowan parametrow (ang. parameter uncer-

tainty) moze wplywac na rozktad statystyki testu LR. Aby zapobiec temu, Dufour

(2006) proponuje uzycie metody Monte Carlo do wyznaczenia wartosci prawdopo-

dobienstwa (ang. p-value). Dzieki temu test bedzie doktadny w takim rozumieniu, ze

prawdopodobienstwo btedu I rodzaju bedzie réwne nominalnemu poziomowi istotno-
$ci. Procedura Monte Carlo wyglada nastepujaco?:

1. Nalezy wygenerowa¢ M niezaleznych realizacji statystyki testu oznaczonych jako
S;i=1,..., M pod warunkiem hipotezy zerowej, natomiast S, bedzie wartoScia
statystyki uzyskang z badanej proby.

2. W ogolnym przypadku warto§¢ prawdopodobienstwa jest zdefiniowana jako:

. MG, (S,)+1
S )=—"—Tu0 T 8
D (Sy) M1 )]

. 1 ¥
gdzie G,,(S,) = MZI(& 285,) jezeli P(S,=S,)#0,aw przeciwnym przypadku

i=1

R M M
G, (S,) :1—%21(5,, < S0)+$ZI(SI. =S)xI(U, >U,), U,,U, ~Unil0,1].

i=1 i=1

3 Szczegbty u Dufour (2006) albo Candelon i inni (2013).
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Niezastosowanie powyzszej procedury bedzie skutkowato niedoszacowaniami war-

tosci prawdopodobienstwa, a to oznacza, ze tatwiej bedzie mozna odrzuci¢ hipoteze

zerowa 1 stwierdzi¢ wystgpowanie przyczynowosci, ktora w rzeczywistosci z duzym

prawdopodobienstwem jest pozorna. Dlatego, tez zastosowanie procedury Monte

Carlo do wyznaczania warto$ci prawdopodobienstwa jest konieczne. Podsumowujac

test przyczynowosci Grangera w ryzyku w wersji Candelona i inni (2013) wiemy, Ze:

a) zakladamy m réznych poziomoéw prawdopodobienstwa a; j = 1,..., m, co dopusz-
cza przyczynowosci krzyzowe w zakresie poziomu istotnosci,

b) przedstawiona procedura testowa dla dwoch szeregéw moze by¢ rozszerzona na
n przypadkow,

¢) powinno si¢ stosowaé¢ metode Monte Carlo (Dufour, 2006) do wyznaczenia war-
tosci prawdopodobienstwa,

d) ze wzgledu na to, ze Z,,, (4) i = 1,2 sa zmiennymi binarnymi, w regresji (5) moze
wystapi¢ wspotliniowos¢, co czasami uniemozliwia wykonanie testu,

e) wymaga wyboru pewnej metody estymacji wartosci zagrozonej VaR do wyzna-
czenia zmiennych zero-jedynkowych opisujacych przekroczenia Z;,; (4) i = 1,2.

3. BADANIE EMPIRYCZNE

W badaniu empirycznym wykorzystano szeregi czasowe 12 indeksoéw gietdo-
wych (BOVESPA, CAC 40, DAX, DJIA, FTSE 100, HSI, KOSPI, NIKKEI 225,
NASDAQI100, S&P 500, SSE, SSMI)* i jeden kurs walutowy (EUR-USD)?. Wybor
wymienionych szeregow byl podyktowany dostepnoscig danych oraz ich znaczeniem
na rynkach finansowych. Dane zostaly zsynchronizowane ze wzgledu na czas, nato-
miast wszelkie braki w danych interpolowano stosujac metod¢ $redniej ruchome;j
dla 3 obserwacji poprzedzajacych i nastgpujacych po danym braku. Do tego celu
wykorzystano dzienne obserwacje od 3 stycznia 2000 roku do 3 stycznia 2012 roku,
co dato tacznie T = 3000 obserwacji®.

4 Objasnienia skrotow zostaly podane w tabeli 1.

5 Dane zostaly pobrane z serwisu http://finance.yahoo.com. Wykorzystanie kursu EUR-USD
w badaniu pozwala dodatkowo na uwzglgdnienie i sprawdzenie, czy rynek walutowy w istotny sposob
mogt skutkowaé przenoszeniem ryzyka ekstremalnego migdzy rynkiem finansowym i walutowym.

¢ Tak duza liczba obserwacji wynika, przede wszystkim, z faktu stosowania przekroczen VaR
(zmiennych binarnych) w modelu wielowymiarowej regresji (5) jako zmiennych objasniajacych.
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Tabela 1
Szereg Kraj Szereg Kraj Szereg Kraj
BOVESPA Brazylia FTSE 100 | Wielka Brytania | NASDAQ100 | Stany Zjednoczone
CAC 40 Francja HSI Hong Kong S&P 500 |Stany Zjednoczone
DAX Niemcy KOSPI Korea Poludniowa SSE Chiny
DJIA | Stany Zjednoczone | NIKKEI 225 Japonia SSMI Szwajcaria

Rozwinigcie skrotow indekséw uzytych w badaniu empirycznym.
Zrédto: opracowanie whasne.

W badaniu uzyto logarytmicznych stop zwrotu r, = 100%x*(In(P,) — (InP,,).
Warto$¢ zagrozona (VaR) zostala oszacowana przy uzyciu metody POT, gdzie
wykorzystano model AR(q) — TARCH(1,1) (Zakoian 1994) z warunkowym rozkta-
dem t Studenta. Do estymacji wykorzystano metod¢ najwicksze] wiarygodnosci,
gdzie przyjeto, ze ekstrema stanowig 10% liczebnosci szeregu. Rzad opdznienia ¢
w czlonie autoregresyjnym byl testowany dla kazdego szeregu oddzielnie. W tescie
przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera przyjeto tylko trzy poziomy istotnosci
A = {1%,5%,10%} dla krotkiej (zyski) i dlugiej (straty) pozycji oraz rézng liczbe
opdznien L = {1,2,3,4,5,10,15,20,25}. Tak szeroki wachlarz opdznien pozwala na
uwzglednienie przesunigcia czasowego, ktore jest potrzebne na reakcje rynkow na
informacje z innych rynkéw. Zdecydowano si¢ uzy¢ tylko trzech poziomow istot-
nosci, poniewaz wigksza ich liczba znacznie zwigksza ryzyko wystgpienia wspotli-
niowosci w wielowymiarowej funkcji regresji (5). Rozna liczba opdznien pozwala
na doktadniejsze sprawdzenie dynamiki zjawiska transmisji ryzyka ekstremalnego
migdzy rynkami. Wykorzystano procedure Monte Carlo (Dufour 2006) w celu obli-
czenia warto$ci p dla statystyki LR, gdzie ustalono M = 10000 powtorzen. Obliczenia
przeprowadzone w ramach badania empirycznego wymagaly napisania autorskich
procedur, poniewaz test przyczynowosci Grangera w ryzyku w wersji Candelon i inni
(2013) nie jest dostgpny w programach ekonometrycznych. Cato$¢ obliczen przepro-
wadzono w oprogramowaniu gretl.

W tabeli 2 przedstawione sa przykladowe wyniki uzyskane dla indeksu CAC 40
w przypadku dtugiej pozycji dla rzedow opdznien réwnych L = {5,10,15,20,25}. Na
poziomie istotno$ci 5% nalezy odrzuci¢ hipotez¢ zerowa dla wszystkich opdznien
dla indeksu S&P 500 i stwierdzi¢, ze wystepuje przyczynowos¢ w ryzyku w sensie
Grangera. Pokazuje to, ze ryzyko ekstremalne jest przenoszone bardzo czgsto, 1 nalezy
to uwzgledni¢ w przypadku zarzadzania ryzykiem. Dla rzedu op6znien L = 5, wszyst-
kie przedstawione indeksy w tabeli 2 sg przyczyna w ryzyku w sensie Grangera dla
indeksu CAC 40. Oznacza to, ze transfer ryzyka ekstremalnego ze strony S&P 500,
NASDAQI100, NIKKEI 225, FTSE 100, DJIA, DAX, BOVESPA oraz HSI nastepuje
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z pigciodniowym op6znieniem. Wynik potwierdza, ze na przebadanych rynkach finan-
sowych wystepuje przenoszenie ryzyka ekstremalnego, co oznacza, ze takie zjawisko
moze si¢ powtorzy¢ w przysztosci.

Tabela 2
Wyniki testu przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera dla dlugiej pozycji — CAC 40
L (rzad opo6znienia) 5 10 15 20 25
S&P 500=CAC 40 183,56 238,14 308,78 373,52 418,71
warto$¢ p* 0,004995%* | 0,010989** | 0,018981** | 0,01998** | 0,036963**
NASDAQ 100=CAC 40 155,66 212,28 261,12 294,56 345,32
wartos$¢ p* 0,017982** 0,050949 0,081918 0,15884 0,19081
NIKKEI 225=CAC 40 147,96 205.8 259,6 287,66 331,06
wartos$¢ p* 0,028971%* | 0,044955%* 0,084915 0,16284 0,24076
FTSE 100=CAC 40 149,43 202,95 262,03 335,58 377,92
warto$¢ p* 0,022977** 0,054945 0,073926 0,068931 0,11788
DJIA=CAC 40 165,1 222,39 278,99 348,17 388,52
wartos$¢ p* 0,021978** | 0,036963** 0,050949 0,054945 0,08991
DAX=CAC 40 154,31 203,06 276,66 332,03 368,56
warto$¢ p* 0,020979** 0,065934 0,050949 0,06993 0,12587
BOVESPA=CAC 40 182,98 220,15 273,81 325,02 357,95
wartos$¢ p* 0,005994** | 0,033966%* 0,052947 0,080919 0,14186
HSI=CAC 40 156,44 210,87 264,59 316,59 359,92
warto$¢ p* 0,021978** 0,03996** 0,062937 0,094905 0,14785

Wartosci p* wyznaczone na podstawie symulacji Monte Carlo (Dufour 2006). Wartoéci wewnatrz
tabeli oznaczaja uzyskane statystyki testu LR. ,,**” oznacza odrzucenie HO na poziomie istotnosci 5%.
=" oznacza kierunek przyczynowosci.

Zrbdto: opracowanie wilasne.

W tabeli 3 oraz 4 przedstawiono syntetyczne zestawienie uzyskanych wynikoéw
z badania empirycznego w przypadku zyskow.
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Tabela 3

Zbiorcze wyniki testu przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera na poziomie istotnosci 5%

dla krotkiej pozycji

ssmi | S&P | NASDAQ NIKKEI 225 KOSPI FISE
L |75 | 500 100 Py I\ 100
@ i i
S&P 500, NASDAQ 100,
NASDAQ S&P 500, RTS, NASDAQ DJIA, DAX, CAC 40, RTS,
! - ~ | 100, HSI 100, FTSE 100, DIIA, DAX, FTSE 100, BOVESPA B
CAC 40, BOVESPA, SSMI KOSPL SSMI
S&P 500, RTS, NASDAQ S&P 300, NASDAQ 100,
DJIA, DAX, CAC 40, RTS,
2| - - - 100, FTSE 100, DJIA, DAX, FTSE 100. BOVESPA -
CAC 40, BOVESPA, SSMI KOSPL SSMI
S&P 500, RTS, NASDAQ S&P 500, NASDAQ 100,
N - B 100, FTSE 100, DJIA, DAX, | DJIA, DAX, CAC 40, RTS, |
CAC 40, BOVESPA, SSMI, FTSE 100, BOVESPA,
NIKKEI 225 KOSPI
NASDAQ S&P 500, RTS, NASDAQ S&P 500, NASDAQ 100,
4| - = | 100, fisi | 100. FTSE 100, DJIA, DAX, | DIIA, DAX, CAC 40, RTS, | -
’ CAC 40, BOVESPA, SSMI FTSE 100, BOVESPA
s| - | NASDAQ| , gg‘iégg’ ﬁ)TOS’DI\}ff%i%( S&P 500, NASDAQ 100, B
100, HSI ’ ’ ’ ’ DJIA, DAX, CAC 40,
CAC 40,
S&P 500, NASDAQ 100, NASDAQ 100, DJIA,
10| - - - DIJIA, DAX, SSMI, FTSE KOSPL. S&P 500 -
100, CAC 40 ’
S&P 500, NASDAQ 100,
15| - - - DJIA. DAX. NIKKEI 223 NASDAQ 100, DJIA, KOSPI| —
20| - - - NASDAQ 100, DJIA, DAX, | NASDAQ 100, DJIA, KOSPI| —
25| - - - - NASDAQ 100, DJIA, KOSPI | —

— 0ZNacza, ze na poziomie istotnosci 5% nie byto podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej dla wszyst-
kich badanych szeregéw. Obecno$¢ indeksu wewnatrz tabeli oznacza, ze na 5% poziomie istotno$ci
nalezato odrzuci¢ hipotezg¢ zerowa na korzys¢ alternatywny i stwierdzié, ze wystepuje przyczynowosé
w ryzyku z sensie Grangera. W pierwszej kolumnie L oznacza liczbg opdznien uzytych w tescie. ,,=”
oznacza kierunek przyczynowosci. Zrodto: opracowanie whasne
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Tabela 4

Zbiorcze wyniki testu przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera na poziomie istotnosci 5%

dla kroétkiej pozycji

,| DA [DAX] CAC40 [BOVESPA| SSE HSI EUR-USD
i) i i iy @ o 4
S&P 500, NASDAQ
100, DJIA, FTSE | BOVESPA,
S R FISE 100 - N 100, DAX, CAC 40, | CAC 40
BOVESPA, SSMI
S&P 500, NASDAQ
100, DJIA, FTSE
o e B - - 100, DAX, CAC 40, | BOVESPA
BOVESPA
S&P 500, NASDAQ
100, DJIA, FTSE
T B B - - 100, DAX, CAC 40, | BOVESPA
BOVESPA
NA%]SAQ S&P 500, NASDAQ
’ 100, DJIA, FTSE
* - - N Ig?fAPI’ 100, DAX, CAC 40, -
EUR USD BOVESPA
S&P 500, NASDAQ
> - - - - 100, DJIA, ~
BOVESPA
0| - _ _ - - S&P 500, NASDAQ -
100, DJIA,
15 _ _ - - S&P 500, NASDAQ ]
100, DJIA,
20 - _ ~ - S&P 500, NASDAQ -
100, DJIA,
SSMI, S&P
500, NASDAQ
100, NIKKEI
225, KOSPI,
FTSE 100,
2 " | DIIA, DAX, - - S&P 500 -
CAC 40,
BOVESPA,
SSE, HSL,
EUR-USD

»—» 0ZNacza, zZe na poziomie istotnosci 5% nie byto podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej dla wszyst-
kich badanych szeregéw. Obecno$¢ indeksu wewnatrz tabeli oznacza, ze na 5% poziomie istotno$ci
nalezato odrzuci¢ hipotez¢ zerowa na korzys¢ alternatywny i stwierdzié, ze wystepuje przyczynowosc
w ryzyku z sensie Grangera. W pierwszej kolumnie L oznacza liczbg opdznien uzytych w tescie. ,,=”

oznacza kierunek przyczynowosci. Zrodto: opracowanie wlasne
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Dla krotkiej pozycji najczesciej biorcami ryzyka byty NIKKEI 225, KOSPI oraz
HSI, co wigzalo si¢ z wystepowaniem przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera.
Ogolnie mozna powiedzie¢, ze im mniejsze opdznienie czasowe L, tym czesciej mamy
do czynienia z transmisjg ryzyka ekstremalnego, co jest naturalne i zgodne z oczeki-
waniami. Przenoszenie ryzyka odbywa si¢ najczesciej z S&P 500, NASDQ100, DJIA,
DAX, CAC 40, BOVESPA oraz SSMI w kierunku wymienionych indeksow. Mozna to
interpretowa¢ w taki sposob, ze bardzo pozytywne informacje sg przenoszone z bada-
nych rynkoéw na rynki azjatyckie (NIKKEI 225, KOSPI i HSI) w badanym okresie,
co wskazuje na zalezno$¢ migdzy tymi rynkami (np. Hong 2003). Moze to wynikaé
przede wszystkim z opdznionej reakcji badanych rynkéw azjatyckich, na informa-
cje, ktore powstaja w innej czesci §wiata. Efekt ten jest uwzgledniony w badaniu,
poprzez wykorzystanie réznej liczby opoznien L w tescie przyczynowosci Grangera
w ryzyku. W przypadku szeregow SSMI, S&P 500, FTSE 100, DAX i BOVESPA
nie stwierdzono wystgpowania przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera. Taka
sytuacja moze mie¢ roézne uzasadnienia, tzn. z jednej strony zdarzenia ekstremalne
o charakterze pozytywnym mogty wystepowac dos¢ rzadko, a jezeli juz wystgpowaly
to byly oczekiwane przez uczestnikow rynku i nie przyniosly nadzwyczajnego efektu.
Z drugiej strony mozna réwniez to tlumaczy¢ sytuacja, w ktorej wartos¢ zagrozona
uzyskana z oszacowanego modelu generowata bardzo niewielka liczbe przekroczen,
dlatego tez nie bylo podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej w tescie przyczynowo-
$ci Grangera w ryzyku.

W tabelach 5, 6 oraz 7 przedstawiono zestawienie uzyskanych wynikéw z badania
w przypadku strat.
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Tabela 5

Zbiorcze wyniki testu przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera na poziomie istotnosci 5%

dla dhugiej pozycji

ssmr | S&P NASDAQ 100 NIKKEI 225
L 500
@ i i
i
S&P 500, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100,
NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100,
1 DJIA, - DIIA. DAX. CAC 40. BOVESPA FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40,
BOVESPA SSE, HSL, EUR-USD BOVESPA, EUR-USD, HSI
S&P 500 SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100,
) DITA o NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC
B OVES’P A DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA, 40, BOVESPA, EUR-USD, HSI,
SSE, HSI, EUR-USD NIKKEI 225, KOSPI, SSE
SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMIL, S&P 500, NASDAQ 100,
S&P 500, NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100,
3 DJIA B DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA FTSE 100, DIIA, DAX, CAC 49,
SSE, HSL EUR-USD BOVESPA, EUR-USD, HSI, KOSPI
SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100,
S&P 500, NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100,
4 - FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40,
DJIA DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA, BOVESPA. EUR.USD. HSI
SSE, HSI, EUR-USD ’ ] ’
SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100,
NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100,
5 | S&P500 | — FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40,
DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA, BOVESPA EURUSD
SSE, HSI, EUR-USD ’
SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100,
10 B - NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100, FTSE 100. DJIA. DAX. CAC 40
DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA, ’ B ovfssp N ’ ’
SSE, HSI, EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSML S&P 500, NASDAQ 100,
s - - NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100, FTSE 100. DIIA. DAX. CAC 40
DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA, ’ B ovfssp A ’ ’
SSE, HSI, EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100,
20 B - NIKKEI 225, KOSPI, FTSE 100, FTSE 100. DJIA. DAX. CAC 40
DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA, ‘B ovﬁsp N ’
SSE, HSI, EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, SSMI, S&P 500, NASDAQ 100,
25 - — | KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC| FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40,
40, BOVESPA, SSE, HSI, EUR-USD BOVESPA

,»—» 0ZNacza, Ze na poziomie istotnosci 5% nie byto podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej dla wszyst-
kich badanych szeregéw. Obecnos¢ indeksu wewnatrz tabeli oznacza, ze na 5% poziomie istotno$ci
nalezato odrzuci¢ hipotez¢ zerowa na korzys¢ alternatywny i stwierdzié, ze wystepuje przyczynowosc
w ryzyku z sensie Grangera. W pierwszej kolumnie L oznacza liczbg opdznien uzytych w tescie. ,,=”
oznacza kierunek przyczynowosci. Zrédto: opracowanie wiasne
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Tabela 6

Zbiorcze wyniki testu przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera na poziomie istotnosci 5%
dla dhugiej pozycji

I KOSPI FTSE 100 DJIA | DAX CAC 40
i i 2 2 i
SSMI, S&P 500, NASDAQ SSMI, S&P 500, NASDAQ
100, NIKKEI 225, KOSPL, | (o 00, DIIA, 100, NIKKEI 225, KOSPI,
1 |FTSE 100, DJIA, DAX, CAC BOVESPA - — | FTSE 100, DJIA, DAX, CAC
40, BOVESPA, SSE, HSI, 40, BOVESPA, SSE, HSI,
EUR-USD EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ | S&P 500, DJIA, SSMI, S&P 500, NASDAQ
100, NIKKEI 225, KOSPI, BOVESPA, 100, NIKKEI 225, KOSPI,
2 |FTSE 100, DJIA, DAX, CAC| NASDAQ 100, - — | FTSE 100, DJIA, DAX, CAC
40, BOVESPA, SSE, HS]I, DAX, CAC 40, 40, BOVESPA, SSE, HSI,
EUR-USD SSE EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ SSMI, S&P 500, NASDAQ
100, NIKKEI 225, KOSPL, | (o0 00, DJIA, 100, NIKKEI 225, KOSPI,
3 |FTSE 100, DJIA, DAX, CAC BOVESPA - — | FTSE 100, DJIA, DAX, CAC
40, BOVESPA, SSE, HSI, 40, BOVESPA, SSE, HSI,
EUR-USD EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ SSMI, S&P 500, NASDAQ
100, NIKKEI 225, KOSPL, | <o oco0 piia 100, NIKKEI 225, KOSPI,
4 |FTSE 100, DJIA, DAX, CAC BOVESPA - — | FTSE 100, DJIA, DAX, CAC
40, BOVESPA, SSE, HSI, 40, BOVESPA, SSE, HSI,
EUR-USD EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ SSMI, S&P 500, NASDAQ
100, NIKKEI 225, KOSPI,
5 | FTSE 100, DJIA, DAX, CAC S&P 500 - _ | 100, FTSE 100, DIIA, DAX,
40, BOVESPA. SSE, HSL CAC 40, BOVESPA, NIKKEI
EUR.USD 225, SSE, HSI, EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ
10 | 100, FTSE 100, DJIA, DAX, B B _|S&P 500, NIKKEI 225, DIIA,
CAC 40, BOVESPA, NIKKEI BOVESPA, HSI, EUR-USD
225, EUR-USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ
100, FTSE 100, DJIA, DAX,
15 CAC 40, BOVESPA, EUR- B B B S&P 500, EUR-USD
USD
SSMI, S&P 500, NASDAQ
20 | 100, FTSE 100, DJIA, DAX, - - — S&P 500
CAC 40, BOVESPA
SSMI, S&P 500, NASDAQ
25| 100, FTSE 100, DJIA, DAX, - - - S&P 500
CAC 40, BOVESPA

—» 0ZNacza, ze na poziomie istotnosci 5% nie bylto podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej dla wszyst-
kich badanych szeregéw. Obecnos¢ indeksu wewnatrz tabeli oznacza, ze na 5% poziomie istotno$ci
nalezato odrzuci¢ hipotezg¢ zerowa na korzys¢ alternatywny i stwierdzi¢, ze wystepuje przyczynowosé
w ryzyku z sensie Grangera. W pierwszej kolumnie L oznacza liczbg op6znien uzytych w tescie. ,,=”
oznacza kierunek przyczynowosci. Zrodlo: opracowanie whasne
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Tabela 7

Zbiorcze wyniki testu przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera na poziomie istotnosci 5%

dla dhugiej pozycji

BOVESPA
@

SSE
@

HSI
i

EUR-
USD
i)

NIKKEI
225

S&P 500, DAX,
BOVESPA, FTSE
100

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, FTSE 100, DJIA,
DAX, CAC 40, BOVESPA, SSE, EUR-USD

S&P 500, DAX,
BOVESPA

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA,
SSE, HSI, EUR-USD

CAC 40

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA,
SSE, HSI, EUR-USD

BOVESPA

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA,
SSE, HSI, EUR-USD

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA,
SSE, HSI, EUR-USD

10

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA,
SSE, HSI, EUR-USD

15

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA,
SSE, HSI, EUR-USD

20

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA,
SSE, HSI, EUR-USD

25

SSMI, S&P 500, NASDAQ 100, NIKKEI 225,
KOSPI, FTSE 100, DJIA, DAX, CAC 40, BOVESPA

,»—» 0ZNACZza, Ze na poziomie istotnosci 5% nie bylo podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej dla wszyst-
kich badanych szeregéw. Obecnos¢ indeksu wewnatrz tabeli oznacza, ze na 5% poziomie istotno$ci
nalezalo odrzuci¢ hipotez¢ zerowa na korzys¢ alternatywny i stwierdzi¢, ze wystgpuje przyczynowosé
w ryzyku z sensie Grangera. W pierwszej kolumnie L oznacza liczbg opdznien uzytych w tescie. ,,=”
oznacza kierunek przyczynowosci. Zrédlo: opracowanie wilasne.

Dla dtugiej pozycji najczesciej biorcami ryzyka byly: NASDAQ 100, NIKKEI
225, KOSPIL, CAC 40 i HSI, tzn. stwierdzono wystepowanie przyczynowosci w ryzyku
w sensie Grangera. Réwniez w tym przypadku potwierdza si¢ reguta, ze im krotsze
opoOznienie tym wigcej odnotowuje si¢ przypadkdéw transmisji ryzyka ekstremalnego.
Do grupy szeregow z ktorych najczesciej odbywa si¢ transmisja ryzyka ekstremal-
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nego nalezy zaliczy¢: S&P 500, NASDAQ100, DJIA, DAX, CAC 40, NIKKEI 225,
BOVESPA oraz SSMI. Oznacza to, ze wptyw negatywnych wydarzen ekstremalnych
przenosi si¢ miedzy rynkami, i trudno jest zabezpieczy¢ si¢ przed takimi stratami.
Potwierdzaja to wyniki wczedniejszych badan (np. Lee i Lee, 2009; Osinska i inni,
2012; Wang, 2014), gdzie negatywne wydarzenia o charakterze wyjatkowym maja
stosunkowo tatwa sktonno$¢ do przenoszenia migdzy rynkami. Daje to podstawy
sadzi¢, ze przebadane rynki finansowe sg powigzane i nalezy spodziewac si¢ transmi-
sji ryzyka w przypadku duzych strat w przyszto$ci. Mozna réwniez wyrdzni¢ grupe
szeregow (S&P 500, DAX, DJIA, BOVESPA, SSE, EUR-USD) na ktore nie dokonuje
si¢ transmisja ryzyka ekstremalnego albo jest ona niewielka. Nalezy pamigtac, ze
niekoniecznie implikuje to w ogole brak przenoszenia ryzyka na wskazane rynki.
Poniewaz, zakladamy dyskretny zbior poziomdw istotnosci 4 = {1%,5%,10%}, wiec
test nie wychwyeci transmisji ryzyka jesli zaktadane poziomy sa nizsze. W przypadku
S&P 500, DAX oraz BOVESPA mozna zaobserwowacé, ze sg to rynki, ktore czesciej
generuja transfer ryzyka, niz sg obiorcami tego ryzyka.

4. PODSUMOWANIE

Problem transmisji ryzyka ekstremalnego jest bardzo waznym zagadnieniem
w konteksécie nie tylko zarzadzania ryzykiem, ale rowniez analizy mechanizmow
dziatania rynkéw finansowych na §wiecie. W przedstawionym artykule zajeto sig
tematem przenoszenia ryzyka ekstremalnego miedzy rynkami finansowymi. W tym
celu wykorzystano test przyczynowosci Grangera w ryzyku w wersji przedstawio-
nej prze Candelona i inni (2013), ktory pozwala na uwzglednienie r6znej dynamiki
ryzyka migdzy rynkami. W badaniu stwierdzono, ze ryzyko ekstremalne przenoszone
jest o wiele czesciej w przypadku strat niz zyskdéw, co jest potwierdzeniem znanych
wlasno$ci finansowych szeregow czasowych. Krotko mowige, bardzo negatywne
informacje przenoszg si¢ szybciej oraz czgsciej niz te pozytywne, co ma swoje pod-
toze w psychologii dziatania cztowieka. Transmisja ryzyka odbywa si¢ réwniez z r6z-
nym opoznieniem czasowym, a dokladniej mowiac, im krotsze opdznienie czasowe
tym czesciej wystepuje efekt przenoszenia ryzyka ekstremalnego miedzy rynkami.
Taka wlasno$¢ réwniez byla spodziewana, poniewaz im dluzszy czas uptynie od
wystapienia zdarzenia ekstremalnego, tym bardziej jego wplyw wygasa i jest mnigj
widoczny w reakcji rynkéw. W wyniku badania zdefiniowano grupe rynkow, na ktore
najczesciej ryzyko ekstremalne byto przenoszone (NIKKEI 225, KOSPI, HSI, CAC
40, NASDAQ100, jak réwniez grupe rynkow z ktorych owa transmisja si¢ dokony-
wala (S&P 500, NASDAQI100, DJIA, DAX, BOVESPA). Podsumowujac, transmisja
ryzyka ekstremalnego jest zjawiskiem wystgpujacym na rynkach finansowych i sta-
nowi ich nieodigczny element.

Uniwersytet Mikolaja Kopernika w Toruniu
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ANALIZA TRANSFERU RYZYKA EKSTREMALNEGO MIEDZY WYBRANYMI RYNKAMI
FINANSOWYMI Z ZASTOSOWANIEM PRZYCZYNOWOSCI W RYZYKU W SENSIE GRANGERA

Streszczenie

Celem proponowanego artykutu jest analiza powiazan migdzy gldéwnymi rynkami finansowymi,
reprezentujacymi procesy finansowe i gospodarcze zachodzace we wspodlczesnym $wiecie. Badanie
skupialo si¢ na zagadnieniu przenoszenia ryzyka ekstremalnego na rynkach finansowych. Zrozumienie
mechanizmu transferu ryzyka ma kluczowe znaczenie dla efektywnego zarzadzania ryzykiem, instytucji
finansowych oraz podmiotéw nadzorujacych rynki finansowe. W szczegdlnosci ryzyko ekstremalne ma
najwicksze znaczenie, poniewaz to ekstremalne ruchy cen powoduja najwieksze zagrozenie oraz szanse
dla uczestnikow rynku. Przedstawiony artykut stanowi rozszerzenie dotychczasowych badan, polegajace
na wykorzystaniu najnowszej metodologii do badania przyczynowosci w ryzyku w sensie Grangera
zaprezentowanej w pracy Candelon i inni (2013). Innowacyjnos$¢ tego podejscia polega na uwzglgdnieniu
wielu réznych poziomow ryzyka w zakresie ogonow rozktadu, co dopuszcza r6zng dynamike transferu
ryzyka pomig¢dzy rynkami. W celu odpowiedniego zmierzenia ryzyka, mierzonego wartoscig zagrozona,
wykorzystano podejscie Peaks over Threshold (POT) z modelami zmienno$ci (McNeil, Frey, 2000).

Stowa kluczowe: przyczynowos$¢ w ryzyku w sensie Grangera, warto$¢ zagrozona, zjawisko trans-
misji ryzyka, ryzyko ekstremalne, metoda Peaks over Threshold (POT)

ANALYSIS OF EXTREME RISK TRANSFER ACROSS SELECTED FINANCIAL MARKETS
WITH APPLICATION OF GRANGER CAUSALITY IN RISK

Abstract

The main aim of this paper is an analysis of integration among main financial markets which
represent financial and economic processes occurring in the contemporary world. This research focuses
on issue of extreme risk spillover effect on financial markets. Proper understanding of risk transfer
mechanism has paramount importance for effective risk management, financial institutions and market
supervision institutions. In particular, extreme risk is the most important due the fact that the extreme pri-
ces movements are the main cause of threats and opportunities for market participants. This paper is the
extension of previous researches on that issue. This extension takes into account the newest methodology
framework which is Granger-causality test presented in work of Candelon et al. (2013). Innovation in this
approach boils down to allowing for multiple different risk levels across distribution tails which takes
into consideration different dynamics of risk transfer mechanism across markets. In order to estimate
Value-at-Risk a Peaks over Threshold approach is applied with volatility models (McNeil, Frey, 2000).

Keywords: Granger-causality in risk, Value-at-Risk, extreme risk, spillover effect, Peaks over Thre-
shold (POT) method
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SYSTEMIE GRANICZNYM”

W pracy (Strahl, Walesiak, 1997) przedstawiono propozycje normalizacji zmien-
nych w referencyjnym systemie granicznym. W artykule (Szanduta, 2014) Autor
przedstawit inng propozycje w tym zakresie, negujac jednoczesnie przydatno$¢ ww.
propozycji. Sformutujemy w stosunku do tego artykulu dwie uwagi polemiczne:

1. Idea propozycji normalizacji zmiennych w referencyjnym systemie granicz-
nym (Strahl, Walesiak, 1997) polegata na konstrukcji tzw. progéw veta. Zmienne bez
progow veta (stymulanta S}, destymulanta D;) po normalizacji przyjmowaty warto$ci
z przedzialu [0; 1], natomiast zmienne z progiem (progami veta) po normalizacji
przyjmowaty warto$ci z przedziatu [-1; 1]. U podstaw tej koncepcji lezalo wprowa-
dzenie progow, ktorych przekroczenie bylo ,,karane”. Wartosci ponizej (stymulanta
S,), powyzej (destymulanta D,) oraz ponizej i powyzej (nominanty N;, N, i N3)
okreslonych progéw po normalizacji mogly by¢ tylko ujemne. Zatem rysunki la-1g
zaprezentowane w pracy (Szandula, 2014, s. 152) w peini oddaja intencje Autorow.
Jednoczesnie kara nie oznacza tutaj dyskwalifikacji. Po przekroczeniu progu veta jak
najbardziej uzasadnione jest wigc dodatkowe roéznicowanie warto$ci zmiennej.Takie
postawienie problemu oznacza, ze nie s3 spelnione postulowane przez J. Szandute
(2014, s. 156) trzy warunki: cigglo$¢ przeksztatcenia unitaryzacyjnego, przeksztalce-
nie przedziatu [x,,;,, X,..] na przedziat [0; 1], warto§ciom najlepszym (optymalnym)
przypisuje si¢ warto$¢ 1, a najgorszym wartosc 0.

Odmienna jest propozycja J. Szanduly. Bazuje na innej koncepcji. Nie wprowadza
si¢ w niej kary za przekroczenie progdéw, a ponadto wykres zmiennej znormalizowa-
nej po przekroczeniu progu veta jest ptaski (nie nastepuje dodatkowe roéznicowanie
wartosci zmiennej). Progi s3 ,,Jagodnym” przejsciem do dalszych warto§ci zmienne;j
(zob. rys. 3a—1 na s. 161). Nie majg wigc one charakteru dyscyplinujacego. Taka
sytuacja powoduje, ze po przeksztalceniu wartosci zmiennych nie ma istotnej roznicy
migdzy obiektami znajdujacymi sie w niewielkiej odlegtosci od progu i za progiem.

Dodatkowym atutem propozycji (Strahl, Walesiak, 1997) jest to, ze pozwala na
obliczenie wartosci progowej dla miary syntetycznej obliczonej na podstawie znorma-
lizowanych progow — wzory (10), (11) i (12). Otrzymujemy wtedy informacje, ktore
obiekty (w przyktadzie banki) uzyskaty ocen¢ pozytywng. Takiej wartosci informa-
cyjnej nie ma propozycja ujeta w artykule (Szanduta, 2014).
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Reasumujac propozycja J. Szanduly wzbogaca i uzupelnia zagadnienie prze-
ksztatcania warto$ci zmiennych w referencyjnym systemie granicznym nie negujac
jednoczesnie przydatnosci naszego rozwigzania. Sa to dwie odmienne koncepcje.

2. Przedstawione w tab. 2 (Szanduta, 2014, s. 163) poréwnanie prezentowanej
w artykule propozycji z nasza z 1997 roku nie jest uprawnione. Wprawdzie wyko-
rzystano tutaj te same dane statystyczne (tab. 1 ze s. 162), jednak inaczej okreslono
progi dla niektorych zmiennych (zmienne X; i Xg). W tej sytuacji, celem stworzenia
wlasciwej bazy porownawczej, powinno si¢ zastosowac naszg normalizacj¢ z progami
proponowanymi w artykule (Szanduta, 2014) i dopiero wtedy nalezalo porownac te
dwie metody.

Ponadto do artykutu zglaszamy inne uwagi, ktore bezposrednio nie nawigzuja
do przedstawionej propozycji przeksztatcania wartosci zmiennych w referencyjnym
systemie granicznym:

1. Sformulowanie (Szanduta, 2014, s. 148) ,,Proces normalizacji (...) pozwala
(...) zrownac ze sobg zakresy zmiennosci poszczegolnych zmiennych” jest prawdziwe
tylko dla wybranych formut normalizacyjnych. Warunku tego nie spetnia m.in. standa-
ryzacja przedstawiona wzorem (2). Rozstep dla wartosci zmiennych po standaryzacji
jest rtéwny r;/ s; (s; — odchylenie standardowe dla j-tej zmiennej, 7; — rozstegp dla j-tej
zmiennej, j = 1,...,m — numer zmiennej).

2. Nas. 148 podano ogolny wzor na normalizacje warto$ci zmiennych zapropo-
nowany w pracy (Grabinski, 1988):

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

Wzér ten w cytowanej pozycji literatury (Grabinski, 1988) w odno$niku 14 na s. 245

oraz w pracy (Grabinski, 1992, s. 35-36) przyjmuje postac:

gdzie: Xx;, X, — wyj$ciowa i znormalizowana warto$¢ i-tej realizacji zmiennej,
a — parametr przesunigcia do umownego zera,
b — czynnik skalujacy,
p — dodatnia liczba na ogoét rowna 1/2, 1, 2, ... .

Zatem we wzorze T. Grabinskiego nie ma parametru £.
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3. Sformulowanie (Szanduta, 2014, s. 149) , Budowa zmiennej syntetycznej
na podstawie zmiennych standaryzowanych wymaga, aby: 1. Wszystkie zmienne
byty stymulantami. W przypadku, gdy zmienne nie s3 stymulantami, nalezy je przed
standaryzacja przeksztatci¢ na stymulanty ...” jest poprawne tylko dla syntetycznych
miernikow rozwoju (SMR) konstruowanych na podstawie bezwzorcowych formut
agregacji warto$ci zmiennych. Zastosowanie formut wzorcowych SMR, dla ktérych
oblicza si¢ odleglosci poszczegdlnych obiektow od obiektu wzorcowego bedacego
gornym biegunem rozwoju (por. np. miara rozwoju Hellwiga, 1968) nie wymaga
zamiany destymulant i nominant na stymulanty.
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POLSCY STATYSTYCY I MATEMATYCY

PROFESOR CZESEAW DOMANSKI
— TWORCA LODZKIEJ SZKOLY STATYSTYKI NIEPARAMETRYCZNE]

Profesor Czestaw Domanski edukacj¢ na poziomie podstawowym rozpoczat
w Ortowie, dalej uczyt si¢ w Liceum Pedagogicznym w Radomsku, w Studium
Nauczycielskim im. Ewarysta Estkowskiego w Lodzi, gdzie wybral jako kierunek
— matematyke. Temu przedmiotowi pozostat wierny takze w trakcie studidow uniwer-
syteckich w latach 1963—-1968 na Wydziale Matematyki, Fizyki i Chemii Uniwersy-
tetu Lodzkiego. Ukonczyt je uzyskujac tytul magistra matematyki za prace z zakresu
cybernetyki i teorii informacji pod tytutem Stowniki bezprzecinkowe napisana pod
kierunkiem doc. dr hab. Jerzego Jaronia.

W 1968 r. rozpoczat prace zawodowg jako nauczyciel akademicki w Uniwer-
sytecie Lodzkim, zatrudniony na stanowisku asystenta, a potem adiunkta w Zaktadzie
Demografii i Statystyki Instytutu Ekonometrii i Statystyki UL.
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Czestaw Domanski uzyskat doktorat w roku 1976 za rozprawe pt. Ekonometryczne
zastosowania testow serii napisang pod kierunkiem profesora Zdzistawa Hellwiga.

Podstawa do habilitacji w 1986 r. byta praca pt. Teoretyczne podstawy testow
nieparametrycznych i ich zastosowanie w naukach ekonomiczno-spotecznych opubli-
kowana w Wydawnictwie UL. Natomiast ksigzka Testy statystyczne z roku 1990, wraz
ze wczesniejszym dorobkiem naukowym, stanowila podstawe do uzyskania tytulu
profesora, co mialo miejsce w roku 1991.

Dotychczasowe zycie i trwajaca juz 46 lat kariera zawodowa prof. Czestawa
Domanskiego nieprzerwanie zwigzana byla z Uniwersytetem todzkim. Waznymi
etapami w jej ksztattowaniu bylo petienie nastgpujacych funkcji:

— zastgpca dyrektora Instytutu Ekonometrii i Statystyki UL (1976-1984),
— prodziekan Wydziatu Ekonomiczno-Socjologicznego UL (1987-1990),
— kierownik Zaktadu Metod Statystycznych w Instytucie Ekonometrii i Statystyki

UL (1987-1991),

— dziekan Wydziatu Ekonomiczno-Socjologicznego UL (1990-1993),
— kierownik Katedry Metod Statystycznych od roku 1992,

— prorektor UL do spraw ekonomicznych i promocji (1993-1996),

— dyrektor Instytutu Ekonometrii i Statystyki UL (1997-2008),

— dyrektor Instytutu Statystyki i Demografii (2009-2013).

Stanowiska i1 etapy w karierze zawodowej Profesora w Uniwersytecie byty
pochodng Jego osiggni¢¢ w obszarze badan naukowych, pracy dydaktycznej i dziatal-
nos$ci organizacyjnej, zwlaszcza tej programujacej badania i ksztatcenie na poziomie
uniwersyteckim.

Doniosto$¢ osiggnig¢ nauczyciela akademickiego w wymienionych ptaszczy-
znach dziatania zwykle bywa oceniana i mierzona liczbg i jakoscig publikacji nauko-
wych, rodzajem ilo$cia i stopniem trudnosci prowadzonych zaje¢ dydaktycznych,
liczba wypromowanych doktorow, magistrow, licencjatow, wreszcie uczestnictwem
w gremiach opiniotworczych i decyzyjnych na poziomie uczelni, regionu i kraju.
Partycypacja profesora Czestawa Domanskiego w kazdym z wymienionych obsza-
row dzialania jest imponujaca, a dalsze uwagi stanowi¢ beda egzemplifikacje tego
stwierdzenia.

Profesor Czestaw Domanski jest autorem lub wspoétautorem 24 ksigzek, w tym 17
ma charakter monografii, oraz ponad 200 artykutow. W czeSci opracowan zbiorowych
oprocz autorstwa lub wspotautorstwa byt tez redaktorem publikacji.

Na szczegdlne wyroznienie wsrod publikacji ksiazkowych zastuguja nastgpujace
monografie: Statystyczne testy nieparametryczne, PWE, Warszawa 1979, Testy staty-
styczne, PWE, Warszawa 1990, Nieklasyczne metody statystyczne, PWE, Warszawa
2000, Statystyczne systemy ekspertowe, Wydawnictwo UL, L.6dz 1998 (wspodtau-
torstwo z H. Gadeckim, K. Pruska, A. Rossa), Metody statystyki malych obszarow,
Wydawnictwo UL, £.6dZ 2001 (wspotautorstwo: K. Pruska), Statystyczne metody wnio-
skowania wielokrotnego, Wydawnictwo UL, £.6dz 2007 (wspotautorstwo: D. Parys),
Nieklasyczne metody oceny efektywnosci i ryzyka. Otwarte Fundusze Emerytalne,



Profesor Czestaw Domaniski — tworca todzkiej szkoly statystyki nieparametrycznej 455

PWE, Warszawa 2011 (wspodtautorstwo: J. Bialek, K. Bolonek-Lason, A. Mikulec),
Testy statystyczne w procesie podejmowania decyzji, Wydawnictwo UL, L6dz 2014
(wspotautorstwo: D. Pekasiewicz, A. Baszczynska, A. Witaszczyk).

W rezultacie utrzymujacych sie przez lata osiggnie¢ naukowych osrodek 16dzki
kierowany przez prof. Czestawa Domanskiego awansowat do grona liczacych si¢
centrow badan statystycznych, zas on sam do wspottworcow tddzkiej szkoty staty-
stycznej. W krajowym $rodowisku uwazany jest tez za tworce todzkiej szkoty staty-
styki nieparametrycznej. Uznanie to przeklada si¢ rowniez na jego rozlegte kontakty
migdzynarodowe i wspotprace w réznych okresach z zagranicznymi uniwersytetami,
m.in. w Pradze, Rzymie, Lyonie, Madrycie, Mannheim, Heidelbergu, Kijowie, Pitts-
burgu, Barcelonie, Salonikach i Lizbonie.

Oprocz kwestii metodologicznych, m.in. takich jak teoretyczne podstawy testow
nieparametrycznych, metody poréwnywania nieparametrycznych procedur wniosko-
wania statystycznego z procedurami parametrycznymi czy statystyka matych obsza-
row, duzo miejsca w badaniach naukowych prof. Czestawa Domanskiego zajmuje
udziat w pracach aplikacyjnych, wspomagajacych rozwigzywanie problemow w roz-
nych dziedzinach i przejawach zycia spoteczno-gospodarczego, zwltaszcza na terenie
Lodzi i regionu t6dzkiego. Mozna tu wymieni¢ badania nad:

— budowg t6dzkiej skali rozwoju dzieci i mtodziezy,

— stanem zdrowia i umieralno$cig niemowlat,

— modelami statystycznymi spozycia wody przez mieszkancow Lodzi,

— rozwojem polskiej mysli statystycznej i wkladem do niej statystykow todzkich,

— tradycja Lodzi akademickiej,

— jakoscig ksztatcenia kadry ekonomistow w zalezno$ci od oczekiwan todzkich
przedsigbiorcow,

— budowa t6dzkiej karty ryzyka operacyjnego w zabiegach kardiochirurgicznych.

Wszystkie wymienione watki badawcze oprdcz spetniania celow doraznych
zostaty utrwalone w licznych publikacjach zamieszczanych m.in. w Przegladzie
Statystycznym, Studiach Prawno-Ekonomicznych, Wiadomosciach Statystycznych,
Statistics in Transition oraz w formie samodzielnych prac lub raportow. Peiny ich
podglad znajdzie czytelnik w zestawieniu bibliograficznym zamieszczonym w Acta
Universitatis Lodziensis, Folia Oeconomica, 280 (2012), s. 5-33. W tym miejscu
przywotujemy tylko publikacje pt. Polska skala ryzyka operacyjnego leczenia choroby
niedokrwiennej miesnia sercowego, wydang w 2006 r. w Warszawie przez Wydaw-
nictwo Medyczne Plus s.c. Dzielo to jest wysoko oceniane przez kardiochirurgdéw
polskich i zagranicznych i moze by¢ traktowane jako wyraz uznania dla zespotu opra-
cowujacego Lodzka Karte Ryzyka Operacyjnego i Polska Kartg¢ Ryzyka Operacyjnego.

Waznym przejawem dziatalnosci naukowej jest uczestnictwo w konferencjach
oraz organizacja tych przedsiewzie¢. Profesor Czestaw Domanski od dziesigcioleci
jest prekursorem i gtdéwnym organizatorem mi¢dzynarodowej konferencji ,,Multiva-
riate Statistical Analysis” — MSA. W biezacym roku odbedzie si¢ juz 33. spotkanie
tego gremium. Konferencja stanowi bardzo istotne forum dyskusyjne §rodowiska
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matematykow i statystykow zajmujacych si¢ teorig 1 zastosowaniami statystyki wie-
lowymiarowej. Jednym z trwalych efektow koncowych tych spotkan i dyskusji sa
publikacje w ramach Acta Universitatis Lodziensis, Folia Oeconomica.

Od roku 1997 profesor Czestaw Domanski jest gtownym organizatorem corocznej
konferencji dydaktycznej poswigconej Metodom nauczania przedmiotow ilosciowych.
Wartosciowym osiggni¢ciem w tym przypadku jest integracja Srodowiska matematy-
koéw, statystykow, ekonomistow, informatykow — zarowno nauczycieli akademickich,
jak 1 przedstawicieli zycia gospodarczego i samorzadow roéznych szczebli, w tym
takze z Urzedu Miasta Lodzi. Innym trwalym efektem tej konferencji oprocz wymiany
doswiadczen z zakresu metod nauczania w okresie unifikacji i integracji europejskiej
oraz globalizacji — sg tomy publikacji pokonferencyjnych wydawanych przez oficyn¢
uniwersytecka. Autorytet i dokonania Profesora w tym zakresie zostaly docenione
przez statystykoéw europejskich, czego dowodem jest powotanie go na eksperta pro-
jektu European Master in Official Statistics (EMOS).

Wspdlpracujac z Salezjanska Wyzsza Szkota Ekonomii i Zarzadzania w todzi,
prof. Czestaw Domanski byt pomystodawca i promotorem unikatowej w skali kraju
ogolnopolskiej konferencji Etyka w zZyciu gospodarczym, odbywajacej si¢ od roku
1997 w cyklu rocznym 1i cieszacej si¢ znaczacym zainteresowaniem w skali kraju.
Poktosiem tej konferencji sa zeszyty naukowe SWSEIZ zatytutowane Annales. Etyka
w Zyciu Gospodarczym — dotychczas ukazalo si¢ 15 toméw tego wydawnictwa, kto-
rego profesor Cz. Domanski w latach 1997-2012 byt naczelnym redaktorem, publi-
kujac w nim takze wlasne wystgpienia.

Ksztalcenie kadr badawczych, podobnie jak uczestnictwo w radach i komitetach
redakcyjnych czasopism i innych wydawnictwach naukowych, lokuja si¢ zard6wno
w obszarze badan naukowych, jak i prac programowo-organizacyjnych. Rowniez
w tym wzgledzie osiagniecia Profesora sa imponujace.

Wypromowat On dotychczas 25 doktorow, sprawowat opieke naukowag w 10
rozprawach habilitacyjnych. Wielokrotnie byt osobg wprowadzajacg do tytutdow profe-
sorskich oraz recenzentem dorobku koniecznego do wystgpowania o nadanie stopnia
doktora habilitowanego i tytutu profesora. Jest cztonkiem m. in. komitetu redakcyj-
nego czasopism: Statistics in Transition, ktére jest organem Polskiego Towarzystwa
Statystycznego, Wiadomosci Statystycznych , Random Operators and Stochastic
Equations.

Z inicjatywy profesora Domanskiego reaktywowany zostat Kwartalnik Staty-
styczny, ktory jako drugi periodyk PTS-u promuje i popularyzuje wiedzg¢ statystyczng
w spoteczenstwie, realizujgc tym samym jedno ze statutowych zadan wymienianego
stowarzyszenia.

Swiadectwem Jego zaangazowania w dziatalno$é towarzystw naukowych jest wie-
loletnie uczestnictwo w pracach Polskiego Towarzystwa Statystycznego, w ktdérym juz
czwarta kadencj¢ pelni funkcje prezesa (poprzednio w latach 1994-2005). Od roku
2002 roku jest cztonkiem zwyczajnym Miedzynarodowego Instytutu Statystycznego
(ISD.
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Wiedza i kompetencje profesora Domanskiego sprawiaja, ze jest on wybierany
lub powolywany do gremiéw odpowiedzialnych za rozwoj badan statystycznych
1 szerzej, badan naukowych w skali kraju. Wymieni¢ tu mozna pochodzace z wyboru
1 utrzymujace si¢ juz trzecig kadencje cztonkostwo w Centralnej Komisji ds. Stopni
Naukowych i Tytutéw, cztonkostwo w Komisji Metodologicznej przy Prezesie GUS,
powotanie na lata 2001-2002 do Rady Statystyki przy Prezesie Rady Ministrow. Od
roku 1987 Profesor Domanski wybierany jest do Komitetu Statystyki i Ekonometrii
PAN, w ktorym w kadencji 2008-2012 peit funkcje wiceprzewodniczacego, oraz do
Komitetu Nauk Ekonomicznych PAN.

Osiagnigcia badawcze profesora Domanskiego, zaréwno te indywidualne, jak
i uzyskiwane w zespotach i upowszechniane w publikacjach, wielokrotnie byty
wyrozniane nagrodami uczelnianymi, jak i resortowymi. Po raz pierwszy nagroda
Ministra Nauki Szkolnictwa Wyzszego 1 Techniki III stopnia uhonorowany zostat
w 1977 r. za przywotywang juz rozprawe doktorska pt. Ekonometryczne zastosowania
testow serii. Ostatnia z uzyskanych dotychczas nagréd Ministra przyznana zostata za
ksigzke autorstwa Cz. Domanskiego, J. Biatka, K. Bolonek-Lason, A. Mikulca, Nie-
klasyczne metody oceny efektywnosci i ryzyka. Otwarte Fundusze Emerytalne, w roku
2012. Praca ta w tym samym roku uzyskata rowniez wyrdznienie ,,t.06dzka Eureka”,
przyznawane przez Rade¢ ds. Szkolnictwa i Nauki przy Prezydencie Miasta Lodzi, za
wybitne osiggni¢cia naukowe, artystyczne i techniczne. Nagrodzonymi przez Ministra
byty rowniez praca habilitacyjna i ksigzka profesorska.

Profesor Czestaw Domanski z zaangazowaniem realizuje si¢ w ksztalceniu
1 pracy dydaktycznej, stanowigcej wazna czgs¢ aktywnosci nauczyciela akademic-
kiego. Pierwszym jego zadaniem po przyjeciu do pracy w 1968 r. bylo prowadzenie
¢wiczen ze statystyki matematycznej dla studentow kierunku Ekonometria a p6zniej
Informatyka i Ekonometria. Przygotowanie tych zaje¢ wymagalo samodzielnego
opracowania wielu twierdzen i przyktadow ich zastosowania w ekonomii. Dziesig¢
lat p6zniej opracowal program wyktadéw i ¢wiczen dla przedmiotu ,,Metoda repre-
zentacyjna”. Towarzyszylo temu przygotowanie skryptu pt. Zbior zadan z metody
reprezentacyjnej, ktorego byt redaktorem i wspotautorem. Najwigkszg jednak popular-
nos$cia i zainteresowaniem studentow cieszyt si¢ skrypt opublikowany po raz pierwszy
przez Wydawnictwo UL w 1979 r. pod tytutem Zbior zadan ze statystyki. W miare
modyfikacji i rozszerzania jego zakresu w kolejnych wydaniach (ostatnie VI wyda-
nie w 2001 r.), ksigzka ta, pod redakcja Czestawa Domanskiego, przeksztalcita si¢
w podrecznik statystyki pt. Metody statystyczne, teoria i zadania, cieszacy si¢ nadal
duza popularnoscia.

W swojej pracy dydaktycznej profesor Domanski, oprocz zawodowego profesjona-
lizmu, zwraca uwage na ksztaltowanie postaw patriotyczno-obywatelskich mtodszych
generacji oraz na etyczny aspekt uzyskiwania i wykorzystywania zdobywanej na
studiach wiedzy. Zatem jest nauczycielem i wychowawca.

Z pracg dydaktyczng wigze si¢ dziatalnos¢ popularyzatorska profesora Domanskiego,
w ktérej wazne miejsce zajmuje promocja postaci i sylwetek polskich statystykow i ich
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wktadu w rozwo6j badan statystycznych w skali krajowej 1 migdzynarodowej. Profesor
jest autorem wielu biogramow waznych przedstawicieli tej dziedziny wiedzy, zyjacych
w XIX 1 XX w. Zostaly one zamieszczone w publikacjach — Sylwetki statystykow pol-
skich (w 1984 r. w wersji polskiej, angielskiej i1 rosyjskiej w latach 1989, 1990) oraz
w opracowaniu Statystycy polscy przygotowanym pod redakcjg prof. Mirostawa Krzyski
W setng rocznice powstania Polskiego Towarzystwa Statystycznego.

W okresie swojej dotychczasowej pracy zawodowej profesor Czestaw Doman-
ski byl wielokrotnie uhonorowany odznaczeniami panstwowymi, resortowymi oraz
tytulami przyznawanymi przez instytucje i stowarzyszenia. Najwazniejsze z nich to:
— Krzyz Kawalerski Orderu Odrodzenia Polski,

— Ztota Odznaka Honorowa ,,Za Zashugi dla Statystyki RP” (trzykrotnie),
— Odznaka Honorowa Miasta todzi,
— Medal Bernardusa Bolzano Uniwersytetu im. Karola w Pradze.

Alina Jedrzejczak — Uniwersytet L.odzki
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SPRAWOZDANIA

KRZYSZTOF JAJUGA, IWONA MARKOWICZ, MAREK WALESIAK

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

W dniach 8-10 wrzesnia 2014 roku w Hotelu Aurora w Migdzyzdrojach odbyta
si¢ XXIII Konferencja Naukowa Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS (XXVIII
Konferencja Taksonomiczna) nt. Klasyfikacja i analiza danych — teoria i zastosowa-
nia, zorganizowana przez Sekcj¢ Klasyfikacji i Analizy Danych Polskiego Towarzy-
stwa Statystycznego oraz Instytut Ekonometrii i Statystyki i Katedrg Ubezpieczen
i Rynkow Kapitatowych Wydziatu Nauk Ekonomicznych i Zarzadzania Uniwersytetu
Szczecinskiego. Przewodniczacymi Komitetu Organizacyjnego konferencji byli prof.
dr hab. Waldemar Tarczynski oraz prof. US dr hab. Jacek Batog, sekretarzem nauko-
wym dr hab. Iwona Markowicz, a sekretarzami organizacyjnymi dr Beata Bieszk-Sto-
lorz, dr Barbara Batég i dr Monika Rozkrut.

Konferencja Naukowa zostata dofinansowana ze §rodkéw Narodowego Banku
Polskiego.

Zakres tematyczny konferencji obejmowatl zagadnienia:

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

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

doswiadczen z zakresu teoretycznych i aplikacyjnych zagadnien klasyfikacji i analizy

danych. Konferencja stanowi coroczne forum stuzgce podsumowaniu obecnego stanu
wiedzy, przedstawieniu i promocji dokonan nowatorskich oraz wskazaniu kierunkéw
dalszych prac i badan.

W konferencji wzi¢to udziat 90 oséb. Byli to pracownicy oraz doktoranci nastgpu-
jacych uczelni i instytucji: AGH w Krakowie, Politechniki Biatostockiej, Politechniki
Lodzkiej, Politechniki Opolskiej, Szkoty Gtownej Gospodarstwa Wiejskiego w War-
szawie, Szkoty Glownej Handlowej w Warszawie, Uniwersytetu Ekonomicznego
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w Katowicach, Uniwersytetu Ekonomicznego w Krakowie, Uniwersytetu Ekono-
micznego w Poznaniu, Uniwersytetu Ekonomicznego we Wroctawiu, Uniwersytetu
Gdanskiego, Uniwersytetu L.odzkiego, Uniwersytetu Mikotaja Kopernika w Toruniu,
Uniwersytetu Przyrodniczego w Poznaniu, Uniwersytetu Szczecinskiego, Uniwersy-
tetu w Biatymstoku, Wyzszej Szkoly Bankowej w Toruniu, Wyzszej Szkoty Bankowe;j
we Wroctawiu, Zachodniopomorskiego Uniwersytetu Technologicznego w Szczecinie,
a takze przedstawiciele NBP, Urzedu Statystycznego w Poznaniu i Szczecinie, PZU
Zycie SA, StatSoft Polska oraz Wydawnictwa C.H. Beck.

Konferencje rozpoczeta Sesja historyczna pt. ,,25 lat SKAD” zaprezentowana
przez Profesoréw Krzysztofa Jajuge, Jozefa Pocieche i Marka Walesiaka. Podczas
obecnej konferencji naukowej uptyneto 25 lat Sekcji SKAD od pierwszej zalozyciel-
skiej konferencji zorganizowanej w dniach 27-28 wrzesnia 1989 r. w Mogilanach k.
Krakowa. W trakcie tej Sesji przedstawiono rys historyczny Sekcji SKAD, przewod-
niczacych Rady Sekcji SKAD, chronologie konferencji SKAD, informacje o Swia-
towej Federacji Towarzystw Klasyfikacyjnych IFCS, fakty i refleksje z dzialalnosci
Sekcji SKAD oraz sylwetki dwoch zatozycieli Profesorow Zdzistawa Hellwiga oraz
Kazimierza Zajaca.

W trakcie dwoch sesji plenarnych oraz pietnastu sesji rownolegtych wygtoszono
63 referaty poswigcone aspektom teoretycznym i aplikacyjnym zagadnien klasyfikacji
i analizy danych. Odbyta si¢ réwniez sesja plakatowa, na ktorej zaprezentowano 21
plakatéw. Obradom w poszczegodlnych sesjach konferencji przewodniczyli profesoro-
wie: Jozef Pociecha, Eugeniusz Gatnar, Dorota Witkowska, Barbara Pawelek, Elzbieta
Sobczak, Anna Zamojska, Matgorzata Roszkiewicz, Grazyna Dehnel, Malgorzata
Markowska, Marek Walesiak, Feliks Wysocki, Ewa Roszkowska, Andrzej Sokotow-
ski, Edward Nowak, Jerzy Korzeniewski, Andrzej Bak, Krzysztof Jajuga.

Teksty referatow przygotowane w formie recenzowanych artykutéw naukowych
stanowig zawartos¢ przygotowywanej do druku publikacji z serii Taksonomia nr 24
i 25 (w ramach Prac Naukowych Uniwersytetu Ekonomicznego we Wroclawiu).
Zaprezentowano nast¢pujace referaty oraz plakaty (zestawienie uwzglednia, bedace
w programie konferencji a niezaprezentowane z obiektywnych przyczyn, trzy dodat-
kowe referaty: P. Tarki, B. Basiury i A. Czapkiewicz, P. Luli oraz referat M. Misztal
zaprezentowany w formie plakatu):

Eugeniusz Gatnar — Statystyczna analiza sytuacji gospodarczej krajow Europy
Srodkowej i Wschodniej

Krzysztof Jajuga — Big Data i Ultra High Frequency Data — czy rewolucja
w narzedziach analizy danych?

Malgorzata Roszkiewicz — Milczaca wigkszo$¢ — uwarunkowania poziomu wskaz-
nika braku odpowiedzi w $rodowisku gospodarstw domowych w Polsce w 2013 r.
Proba diagnozy

Barbara Pawetek, Jozef Pociecha, Mateusz Baryta — Poréwnanie skutecznosci
klasyfikacyjnej wybranych metod prognozowania bankructwa firm przy losowym
i nielosowym doborze prob
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Andrzej Sokotowski, Grzegorz Haranczyk — Modyfikacja wykresu radarowego

Feliks Wysocki, Aleksandra Luczak — Zintegrowane podejscie do ustalania wspol-
czynnikow wagowych dla cech w zagadnieniach porzadkowania liniowego obiektow

Elzbieta Sobczak — Poziom specjalizacji w sektorach inteligentnego rozwoju
a efekty zmian liczby pracujagcych w wojewodztwach Polski

Matgorzata Markowska, Danuta Strahl — Wykorzystanie klasyfikacji dynamicznej
do identyfikacji wrazliwosci na kryzys ekonomiczny unijnych regionéw szczebla
NUTS 2

Mirostawa Sztemberg-Lewandowska — Problemy decyzyjne w funkcjonalnej ana-
lizie gtéwnych sktadowych

Marek Walesiak — Przeglad formul normalizacji wartosci zmiennych oraz ich
wlasno$ci w statystycznej analizie wielowymiarowe;j

Pawet Lula — Kontekstowy pomiar podobienstwa semantycznego

Marcin Szymkowiak, Tomasz Jézefowski — Zastosowanie uogolnionej miary
odleglosci w klasyfikacji gmin w Specjalnej Strefie Ekonomicznej Euro-Park
Mielec

Aleksandra Luczak — Wykorzystanie rozszerzonej interwatowej metody TOPSIS
do porzadkowania liniowego obiektow

Edward Nowak — Klasyfikacja danych a rachunkowo$¢. Rozwazania o relacjach

Andrzej Bak — Wybdr optymalnej procedury porzadkowania liniowego w pakiecie
pllord

Bartlomiej Jefmanski — Zastosowanie modeli IRT w konstrukcji rozmytego sys-
temu wag dla zmiennych w zagadnieniu porzadkowania liniowego — na przyktadzie
metody TOPSIS

Tomasz Barttomowicz — Segmentacja konsumentéw na podstawie preferencji
wyrazonych, uzyskanych metoda Maximum Difference Scaling

Artur Zaborski — Analiza niesymetrycznych danych preferencji z wykorzystaniem
modelu punktu dominujgcego i modelu grawitacji

Aneta Rybicka — Polaczenie danych o preferencjach ujawnionych i wyrazonych

Marcin Szymkowiak, Marek Witkowski — Wykorzystanie mediany do klasyfikacji
bankéw spotdzielczych wedtug stanu ich kondycji finansowej

Marcin Salamaga — Proba identyfikacji muzycznych profili melomanow z wyko-
rzystaniem drzew regresyjnych i klasyfikacyjnych

Justyna Wilk, Michat Bernard Pietrzak, Tomasz Kossowski, Roger Bivand
— Wplyw wyboru metody klasyfikacji na identyfikacje zalezno$ci przestrzennych

Jerzy Korzeniewski — Ocena mechanizméw generujacych braki danych w zbio-
rach z repozytorium UCI

Katarzyna Wojcik, Janusz Tuchowski — Wykorzystanie metody opartej na wzor-
cach w automatycznej analizie opinii konsumenckich

Justyna Brzezinska — Analiza klas ukrytych w badaniach sondazowych

Ewa Roszkowska, Tomasz Wachowicz — Zastosowanie metody unfolding do
wspomagania procesu negocjacji
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Iwona Staniec — Wykorzystanie analizy czynnikowej w identyfikacji konstruktow
ukrytych determinujacych ryzyko wspotpracy

Matgorzata Misztal — O zastosowaniu kanonicznej analizy korespondencji w bada-
niach ekonomiczno-spotecznych

Tomasz Wachowicz, Ewa Roszkowska — Ocena wariantdéw negocjacyjnych spoza
dopuszczalnej przestrzeni negocjacyjnej

Kamila Migdal-Najman — Wplyw wielkoSci wymiaru przestrzeni na wtasnosci
miar odleglosci opartych na metryce potggowe;j

Krzysztof Najman — Zastosowanie metod przetwarzania rownolegtego w analizie
skupien

Mariusz Kubus — Rekurencyjna eliminacja cech w metodach dyskryminacji

Marcin Petka — Adaptacja metody bagging z zastosowaniem klasyfikacji pojecio-
wej danych symbolicznych

Agnieszka Pasztyla, Monika Hamerska — Grupowanie jednostek naukowych ze
wzgledu na stope przychodu wzgledem skali czynnikow produkcji wiedzy

Monika Hamerska — Wykorzystanie metod porzadkowania liniowego do tworze-
nia rankingu jednostek naukowych

Joanna Trzgsiok — Nieklasyczne metody regresji a problem odpornosci

Michat Trzgsiok — Identyfikacja obserwacji oddalonych w szeregach czasowych

Grazyna Dehnel — Rejestr podatkowy w estymacji posredniej dla srednich i duzych
przedsigbiorstw — mozliwosci i ograniczenia

Katarzyna Debkowska — Wielowymiarowa analiza kondycji ekonomicznej przed-
sigbiorstw sektora e-ustug

Anna Olszewska — Zastosowanie analizy korespondencji do badania zwiazku
pomiedzy zarzadzaniem jakoscig a innowacyjnoscig przedsigbiorstw

Katarzyna Debkowska, Anna Olszewska — Metody wielowymiarowej analizy
statystycznej w identyfikacji inteligentnej specjalizacji regionu

Iwona Fory$ — Potencjat rynku mieszkaniowego w Polsce w latach dekoniunktury
gospodarczej

Mariola Chrzanowska, Nina Drejerska — Mikro i male przedsigbiorstwa w strefie
podmiejskiej Warszawy — okreslenie znaczenia lokalizacji z wykorzystaniem drzew
klasyfikacyjnych i regresyjnych

Roman Pawlukowicz — Mozliwo$ci wspomagania procedur rynkowej wyceny
nieruchomosci wynikami metody analizy wariancji

Iwona Bak — Wykorzystanie statystycznej analizy danych w badaniach turystyki
transgranicznej na obszarach chronionych

Iwona Markowicz — Model regresji Feldsteina-Horioki — wyniki badan dla
Polski

Katarzyna Wawrzyniak — Ocena podobienstwa wynikow uporzadkowania woje-
wodztw wedtug stopnia realizacji Strategii Rozwoju Kraju 2007-2015 uzyskanych
ré6znymi metodami porzadkowania
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Marta Dziechciarz-Duda, Anna Krél — Zastosowanie analizy unfolding i regresji
hedonicznej do oceny preferencji konsumentow

Piotr Tarka — Metody normalizacji zmiennych a ekwiwalencja pomiaru przy 51 7
stopniowej skali Likerta

Dorota Witkowska — Wykorzystanie drzew klasyfikacyjnych do analizy zréznico-
wania plac

Tadeusz Kufel, Magdalena Osinska, Marcin Blazejowski, Pawet Kufel — Zegar
cyklu koniunkturalnego panstw UE i USA w latach 1995-2013 w $wietle badan syn-
chronizacji

Marta Dziechciarz-Duda, Klaudia Przybysz — Zastosowanie teorii zbiorow rozmy-
tych do identyfikacji pozafiskalnych czynnikéw ubodstwa

Sabina Denkowska — Wybrane metody oceny jakosci dopasowania w Propensity
Score Matching

Barbara Batog, Jacek Batog, Wanda Skoczylas, Andrzej Niemiec, Piotr Wasniew-
ski — Zastosowanie metod klasyfikacyjnych w identyfikacji kluczowych indykatorow
osiggni¢¢ w zarzadzaniu wynikami przedsigbiorstw

Marta Hozer-Koé¢miel, Christian Lis — Klasyfikacja rachunkéw satelitarnych
w krajach nadbattyckich

Katarzyna Frodyma — Zalezno$¢ migdzy poziomem gospodarczym a energia ze
zrodet odnawialnych w krajach Unii Europejskiej

Marta Kuc — Wplyw sposobu definiowania macierzy wag przestrzennych na
wynik porzagdkowania liniowego panstw Unii Europejskiej pod wzgledem poziomu
zycia ludnosci

Beata Basiura, Anna Czapkiewicz — Symulacyjne badanie wykorzystania entropii
do badania jakosci klasyfikacji

Dorota Rozmus — Grupowanie powiatow wojewoddztwa S$laskiego za pomoca
metody propagacji podobienstwa

Dominik Rozkrut — Poréwnanie metod grupowania obicktéw dla potrzeb identy-
fikacji strategii innowacyjnych przedsigbiorstw

Monika Rozkrut — Rozwdj sektora ustug opartych na wiedzy w Unii Europejskiej
— wielowymiarowa analiza pordwnawcza

Sebastian Gnat, Mariusz Doszyn — Metody taksonomiczne i ekonometryczne
w indywidualnej wycenie nieruchomosci

Ewa Genge — Zaufanie do instytucji publicznych i finansowych w polskim spote-
czenstwie — analiza empiryczna z wykorzystaniem ukrytych modeli Markowa

Beata Bieszk-Stolorz — Ocena stopnia deprecjacji kapitalu ludzkiego z wykorzy-
staniem nieliniowych modeli regresji

Adam Depta — Proba modelowania strukturalnego jakosci zycia osob jakajacych
si¢ jako konstruktu ukrytego na podstawie kwestionariusza SF-36v2

Mariusz Doszyn, Krzysztof Dmytréw — Taksonomiczna procedura wspomagania
kompletacji produktéw w magazynie
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Hanna Gruchociak — Poroéwnanie struktury lokalnych rynkow pracy w Polsce
w latach 2006 i 2011

Alicja Grzeskowiak — Wielowymiarowa analiza uwarunkowan zaangazowania
Polakéw w ksztalcenie ustawiczne

Alicja Grzeskowiak, Agnieszka Stanimir — Postrzeganie $rodowiska pracy przez
starsza i mlodsza generacj¢ pracownikow

Marta Hozer-Koc¢miel, Aleksandra Matuszewska-Janica — Struktura zatrudnienia
kobiet i mezczyzn a przedmiotowa struktura gospodarcza: przypadek krajow nadbal-
tyckich

Krzysztof Kompa — Zastosowanie testow parametrycznych i nieparametrycznych
do oceny sytuacji na $wiatowym rynku kapitatowym przed i po kryzysie

Izabela Kurzawa — Zastosowanie regresji kwantylowej w analizie zréznicowania
popytu na artykuty zywno$ciowe w gospodarstwach domowych w Polsce

Aleksandra Matuszewska-Janica — Dysproporcje w ptacach kobiet i mezczyzn
w Polsce przed i po kryzysie. Analiza porownawcza danych SES z lat 2006 i 2010

Artur Mikulec — Ocena stanu ekologicznego rzek Polski za pomocg wskaznika
MMI PL (system oceny RIVECOmacro)

Magdalena Mojsiewicz — Regresja kwantylowa w estymacji czynnikow podwyz-
szonego ryzyka w ubezpieczeniach majatku

Agnieszka Przedborska, Malgorzata Misztal — Wybrane metody statystyki wielo-
wymiarowej w ocenie jakosci zycia stuchaczy Uniwersytetu Trzeciego Wieku

Matgorzata Podogrodzka — Metoda aglomeracyjna w ocenie przestrzennego zroz-
nicowania staro$ci demograficznej w Polsce

Wojciech Roszka — Klasyfikacja a jako$¢ w statystycznej integracji danych

Agnieszka Sompolska-Rzechuta — Okres$lenie czynnikéw wplywajacych na praw-
dopodobienstwo poprawy poziomu rozwoju spotecznego z wykorzystaniem modelu
logitowego

Agnieszka Stanimir — Sktonno$¢ do migracji pokolenia Y

Izabela Szamrej-Baran, Pawet Baran — Wykorzystanie metod interpolacji prze-
strzennej do modelowania rozmieszczenia czynnikdéw ksztattujacych ubdstwo ener-
getyczne

Tomasz Szubert — Demograficzno-spoteczne determinanty okreslajace subiek-
tywny status jednostki w polskim spoteczenstwie

Maria Urbanska, Henryk Gierszal, Grzegorz Maciorowski, Tadeusz Mizera
— Metody analizy statystycznej w badaniach ornitofauny na przyktadzie dwoch gatun-
kéw ptakéw drapieznych

Anna Zamojska — Zastosowanie analizy falkowej w ocenie efektywnosci funduszy
inwestycyjnych

W pierwszym dniu konferencji miato miejsce posiedzenie cztonkéw Sekcji Kla-
syfikacji i Analizy Danych Polskiego Towarzystwa Statystycznego, ktéoremu przewod-
niczyl prof. dr hab. Jozef Pociecha. Ustalono plan przebiegu zebrania obejmujacy
nastepujace punkty:
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>

Sprawozdanie z dziatalnosci Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS w okresie
wrzesien 2013 — wrzesien 2014.

Informacje dotyczace planowanych konferencji krajowych i zagranicznych.
Zapowiedzi kolejnych konferencji SKAD PTS.

Wybodr Rady Sekcji SKAD PTS na kadencje 2015-2016.

Sprawy rozne.

Prof. dr hab. Jozef Pociecha otworzyt posiedzenie Sekcji SKAD PTS. Sprawoz-
danie z dziatalnosci Sekcji Klasyfikacji i Analizy Danych PTS przedstawita sekre-
tarz naukowy Sekcji dr hab. Barbara Pawetek, prof. nadzw. UEK. Poinformowala,
ze obecnie Sekcja liczy 225 cztonkéw. Przypomniala, Zze na stronie internetowej
Sekcji znajduje si¢ regulamin, a takze deklaracja czlonkowska. Poinformowata, ze
zostaty opublikowane zeszyty z serii ,,Taksonomia” nr 22 1 23 (PN UE we Wroctawiu
nr 327 i1 328). W ,,Przegladzie Statystycznym” (zeszyt 4/2013) ukazalo si¢ sprawoz-
danie z ubieglorocznej konferencji SKAD, ktéra odbyta si¢ w Karpaczu, w dniach
11-13 wrzeénia 2013 r. Prof. Barbara Pawelek przedstawita takze informacje doty-
czace dzialalnosci migdzynarodowej oraz udziatu w waznych konferencjach czlonkow
i sympatykow SKAD.

W Niemiecko-Polskim Sympozjum nt. Analizy Danych i jej Zastosowan GPSDAA
2013 (Drezno, 26—28 wrzesnia 2013 roku) udziat wzigto 17 0sob z Polski (w tym 16
cztonkdéw Sekcji), ktore wyglosity 12 referatoéw (wklad cztonkow SKAD — 87,5%).
Ponadto Profesorowie Jozef Dziechciarz, Krzysztof Jajuga, Jozef Pociecha i Andrzej
Sokotowski zostali poproszeni przez organizatorow o przewodniczenie Sesji.

W konferencji ,,European Conference on Data Analysis” (Brema, 2—4 lipca 2014
r.) zorganizowanej przez the German Classification Society (GfKl) we wspolpracy
z the Classification and Data Analysis Group of the Italian Statistical Society (SIS-
-CLADAG), the Vereniging boor Ordinatie en Classificatie (VOC), Sekcja Klasy-
fikacji 1 Analizy Danych PTS (SKAD) i the International Association of Statistical
Computing (IASC) uczestniczyly 23 osoby z Polski (w tym 19 cztonkow SKAD),
ktore wyglosity 19 referatow (wktad cztonkow SKAD — 84,2%). Ponadto prof. Jozef
Pociecha byt cztonkiem Komitetu Naukowego Konferencji ECDA 2014 i organiza-
torem Sesji (Invited Session) nt. Predictions with classification models a prof. Adam
Sagan (nie jest cztonkiem SKAD, ale bierze udzial w konferencjach SKAD) zostat
poproszony przez organizatorow o przygotowanie referatu i wygloszenie go na Sesji
Semiplenarnej 1 (Invited Speakers) oraz o przewodniczenie Sesji nt. Statistics and
Data Analysis 1V.

W konferencji ,,The 21st International Conference on Computational Statistics”
COMPSTAT 2014 (Genewa, 19-22 sierpnia 2014 r.) udziat wzieto 2 cztonkéw SKAD
wyglaszajac dwa referaty. W konferencji ,,Workshop on Model-Based Clustering and
Classification” MBC2 (Catania, 3—5 wrzesnia 2014 r.) z plakatem wziat udzial jeden
cztonek Sekcji SKAD.

Kolejny punkt posiedzenia Sekcji obejmowat zapowiedzi najblizszych konferencji
krajowych i zagranicznych, ktérych tematyka jest zgodna z profilem Sekcji. Prof. dr

MO0
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hab. Jozef Pociecha poinformowal o dwoch wybranych konferencjach krajowych:
Miedzynarodowa Konferencja Naukowa ,,Wielowymiarowa Analiza Statystyczna
WAS 2014” (L6dz, 17-19 listopada 2014 r.), IX Miedzynarodowa Konferencja
Naukowa im. Profesora Aleksandra Zeliasia ,,Modelowanie i prognozowanie zjawisk
spoteczno-gospodarczych”, organizowana przez Katedrg Statystyki Uniwersytetu Eko-
nomicznego w Krakowie, Zakopane, 12—15 maja 2015 r. oraz o dwoch wybranych
konferencjach zagranicznych: IFCS 2015 (University of Bologna, Bologna, 68 July
2015), ECDA 2015 (University of Essex, Colchester, 2—4 September 2015).

W nastgpnym punkcie posiedzenia podjeto kwesti¢ organizacji kolejnych konfe-
rencji SKAD. SKAD 2015 zorganizuje Katedra Statystyki Uniwersytetu Gdanskiego,
a SKAD 2016 Uniwersytet £odzki.

W kolejnej czesci zebrania dokonano wyboru cztonkéw Rady SKAD na kadencje
2015-2016. Przewodnictwo w tej czgsci posiedzenia powierzono prof. Jackowi Bato-
gowi. Powotano Komisje Skrutacyjna, ktorej przewodniczgcym zostal dr Dominik
Rozkrut, a cztonkami dr Beata Bieszk-Stolorz 1 dr Monika Rozkrut. Profesor Jacek
Batog poprosit zebranych o proponowanie kandydatur do Rady Sekcji SKAD. Prof.
Krzysztof Jajuga zglosit nastepujace kandydatury: Jozef Pociecha, Marek Walesiak,
Barbara Pawetek. Prof. Jozef Pociecha zaproponowal do Rady Sekcji nastgpujace
osoby: Krzysztof Jajuga, Andrzej Sokotowski, a prof. Marek Walesiak zglosit dwie
dodatkowe kandydatury: Eugeniusz Gatnar, Krzysztof Najman. Wszystkie osoby
potwierdzity zgode na kandydowanie. Nastepnie zgloszony zostal wniosek o zamknig-
cie listy kandydatow, ktory zostal jednogtosnie poparty. Komisja Skrutacyjna przepro-
wadzita glosowanie tajne.

W glosowaniu uczestniczyto 50 cztonkéw Sekcji. Uzyskano nastepujace wyniki:
prof. J. Pociecha 49 gloséw na ,.tak”, prof. M. Walesiak 50 glosow na ,,tak”, prof. B.
Pawelek 49 gloséw na ,tak”, prof. K. Jajuga 50 glosow na ,.tak”, prof. A. Sokotowski
50 glosoéw na ,tak”, prof. E. Gatnar 50 glosow na ,,tak”, dr hab. K. Najman 48 glosow
na ,tak”.

W wyniku glosowania do nowej Rady SKAD przyjeto wszystkie zaproponowane
kandydatury. Nastgpnie nowo wybrana Rada udata si¢ na posiedzenie tajne, podczas
ktorego dokonano wyboru reprezentantéw Rady Sekcji, w nastepujacych osobach:

1. Jozef Pociecha — przewodniczacy Rady Sekcji.

2. Marek Walesiak — zastepca przewodniczacego Rady Sekcji.

3. Barbara Pawelek — sekretarz Rady Sekc;ji.

4. Krzysztof Jajuga, Andrzej Sokotowski, Eugeniusz Gatnar, Krzysztof Najman

— cztonkowie Rady Sekcji.

W sprawach réznych Profesor Marek Walesiak krotko zaprezentowal nowy
system elektronicznego naboru i recenzowania artykuléw do czasopism naukowych
w Wydawnictwie Ekonomicznym we Wroctawiu o nazwie SENIR.

Prof. Jozef Pociecha zamknat posiedzenie Sekcji SKAD.

W ostatnim dniu konferencji ogloszono wyniki konkursu dla Autoréw trzech naj-
lepszych referatow i plakatow zaprezentowanych na Konferencji SKAD 2014 przez
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mlodych pracownikoéw nauki (z tytulem magistra lub stopniem doktora w wieku do

40 lat). Nagrody pieniezne w Konkursie na sume 1.500 zt ufundowata firma StatSoft

Polska. Decyzj¢ o przyznaniu nagrod oraz kategorii nagrody na podstawie zaprezento-

wanego referatu, z uwzglednieniem treéci i formy prezentacji, podjeto Jury Konkursu

w drodze glosowania. W sktad Jury weszli obecni na konferencji SKAD 2014 czlon-

kowie Komitetu Naukowego. Przewodniczacy Komitetu Naukowego — prof. Jozef

Pociecha — podkreslit, ze poziom referatow na tegorocznej konferencji byt wysoki,

a konkurencja wyréwnana, w zwigzku z tym wytypowanie najlepszych wystapien

bylo trudne. W wyniku decyzji Jury Konkursu przyznato nastgpujace nagrody:

1. I stopnia (600 z}): dr Bartlomiej Jefmanski (Uniwersytet Ekonomiczny we Wro-
ctawiu) za referat pt. ,,Zastosowanie modeli IRT w konstrukcji rozmytego systemu
wag dla zmiennych w zagadnieniu porzadkowania liniowego — na przykladzie
metody TOPSIS”.

2. 1I stopnia (500 z1): dr Agnieszka Pasztyta, mgr Monika Hamerska (Uniwersytet
Ekonomiczny w Krakowie) za referat pt. ,,Grupowanie jednostek naukowych ze
wzgledu na stope przychodu wzgledem skali czynnikow produkcji wiedzy”.

3. III stopnia (400 zt): dr Artur Mikulec (Uniwersytet £.odzki) za plakat pt. ,,Ocena
stanu ekologicznego rzek Polski za pomoca wskaznika MMI PL (system oceny
RIVECOmacro).

W imieniu dra Janusza Watroby z firmy StatSoft Polska dyplomy laureatom Kon-
kursu wreczyt prof. Andrzej Sokotowski.

Krzysztof Jajuga, Marek Walesiak — Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu
Iwona Markowicz — Uniwersytet Szczecinski
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