SSSSSSSSSSSSS

/Dgéyuy
NawxosH

&

‘ Nr 1197)

Krakow 2017




ISSN 1898-6447

~ Leszyty
oty Naukowe

Cracow Review
of Economics
and Management

Nr 11971

Krakow 2017



Rada Naukowa

Andrzej Antoszewski (Polska), Slavko Arsovski (Serbia), Josef Arlt (Czechy),

Daniel Baier (Niemcy), Hans-Hermann Bock (Niemcy), Ryszard Borowiecki (Polska),
Giovanni Lagioia (Wtochy), Tadeusz Markowski (Polska), Martin Mizla (Stowacja),
David Ost (USA), Jozef Pociecha (Polska), Vesna Zabkar (Stowenia)

Komitet Redakcyjny

Joanna Dzwornczyk, Ryszard Kowalski (sekretarz), Barbara Pawetek,

Aleksy Pocztowski (redaktor naczelny), Krystyna Przybylska, Tadeusz Sikora,
Grzegorz Strupczewski (sekretarz), Wanda Sutkowska, Monika Szaraniec,
Angelika Wodecka-Hyjek (sekretarz), Bernard Zigbicki

Redaktor statystyczny
Pawet Ulman

Redaktorzy Wydawnictwa
Justyna Bohdan, Agnieszka Penarska, Monika Rusin,
Seth Stevens (streszczenia w j. angielskim)

Projekt oktadki i uktad graficzny tekstu
Marcin Sokotowski

Czasopismo jest indeksowane w nastepujacych bazach:

BazEkon (https://bazybg.uek .krakow.pl/bazekon), CEEOL (www.ceeol.com),
CEJSH (http://cejsh.icm.edu.pl) oraz ICI World of Journals
(https://journals.indexcopernicus.com)

© Copyright by Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie, Krakéw 2017

ISSN 1898-6447

Wersja pierwotna: publikacja drukowana
Teksty artykuléw sa dostgpne na stronie internetowej czasopisma:
www.zeszyty-naukowe.uek krakow.pl oraz w bazie CEEOL

Wydawnictwo Uniwersytetu Ekonomicznego w Krakowie
31-510 Krakéw, ul. Rakowicka 27, tel. 12 293 57 42, e-mail: wydaw@uek.krakow.pl
www.zeszyty-naukowe.uek.krakow.pl

Zaktad Poligraficzny Uniwersytetu Ekonomicznego w Krakowie, 31-510 Krakow, ul. Rakowicka 27
Zam. 73/18



Spis treSci

Grazyna Dehnel

Dobér modelu a obciazenie szacunku na przykladzie estymatora
GREG w badaniu matych przedsigbiorstw ................ccccoccoviiniininnnnnn. 5

Marcin Salamaga

Identyfikacja wzorcow konsolidacji fiskalnej na przykladzie krajow
Unii Europejskie] ..........ccoooooiiiiiiieeeee e 27

Sergiusz Herman

Specyfika branzowa spélek akcyjnych w Polsce a prognozowanie
ICh UPAAEOSC ... 41

Jacek Batdg, Krzysztof Dmytrow

Ekonometryczna analiza produktywnoSci kapitalu w krajach
Unii Europejski€] .........c.cccovevvieiiiiiieiieiicccceeeeee e 61

Urszula Zatuska, Dorota Kwiatkowska-Ciotucha

Analiza poréwnawcza sytuacji oso6b w wieku niemobilnym w krajach
Unii Europejskie] ...........coccoeoiiiiiiiiiieie e 75

Iwona Forys, Barbara Batog

Porownanie kondycji rynku mieszkaniowego najwigkszych polskich
miast w réznych fazach cyklu koniunkturalnego ..................c.ccccocovenneene. 95

Justyna Mokrzycka

Poréwnanie bayesowskich modeli Copula-AR(1)-GARCH(1,1)
z asymetryczno$cia rozkladéw warunkowych ... 1M






ZeSZny Uniwersytet Ekonomiczny w Krakowie
Naukowe 11971)

ISSN 1898-6447
Zesz. Nauk. UEK, 2017; 11(971): 5-25
DOI: 10.15678/ZNUEK.2017.0971.1101

| Grazyna Dehnel

Dobor modelu a obcigzenie
szacunku na przykladzie
estymatora GREG w badaniu
matych przedsigbiorstw

Streszczenie

Estymacja dotyczaca populacji charakteryzujacych sig¢ silng asymetrig i obecnoscig
obserwacji odstajacych jest zagadnieniem trudnym, zwtaszcza gdy prowadzona jest na
niskim poziomie agregacji. Zastosowanie klasycznych, bezposrednich metod estymacji
nie pozwala na otrzymanie wiarygodnych szacunkéw. Potrzeba uzyskania szczegétowych
informacji oraz szerszych mozliwoS§ci wykorzystania danych pochodzacych z rejestréw
administracyjnych sktania do poszukiwania innych, nieklasycznych metod szacunku.
Przyktadem moze by¢ estymacja typu GREG. W artykule podjgto probe zbadania wplywu
wyboru modelu uwzglednionego w ramach estymatora GREG na jako$¢ szacunku para-
metru populacji przedsigbiorstw. Analiz¢ przeprowadzono na podstawie danych pocho-
dzacych z badania matych przedsigbiorstw. Badang zmienng byt przecigtny przychdéd
przedsigbiorstwa. Jako zmienne pomocnicze wykorzystano zmienne opéznione pocho-
dzace z rejestréw administracyjnych. Badanie prowadzono w przekroju wojewédztw
z uwzglednieniem rodzaju prowadzonej dziatalnosci gospodarcze;j.

Stowa kluczowe: estymacja GREG, statystyka gospodarcza, estymacja typu model-
-assisted, obserwacje odstajace.
Klasyfikacja JEL: C40, C51.

Grazyna Dehnel, Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu, Wydziat Informatyki i Gospodarki
Elektronicznej, Katedra Statystyki, al. Niepodlegtosci 10, 61-875 Poznan, e-mail: g.dehnel@ue.
poznan.pl
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1. Wprowadzenie

Rosnace potrzeby informacyjne w zakresie statystyki gospodarczej powo-
duja konieczno§¢ prowadzenia badan w kierunku wzbogacenia i rozszerzania
zakresu dostarczanych danych dotyczacych przedsigbiorczoSci. Zadanie to jest
o tyle trudne, ze badaniom prowadzonym na podstawie populacji przedsig-
biorstw towarzyszy zwigkszajacy si¢ z roku na rok odsetek brakéw odpowiedzi.
Dodatkowo zakres zmian w systemie statystyki gospodarczej, ktére brane sa pod
uwage, jest ograniczony przez takie czynniki, jak koszty badania oraz obcigzenie
respondentéw wynikajace ze sprawozdawczoSci statystycznej. Zaspokojenie
potrzeby uzyskania informacji wymusza zatem poszukiwanie metod szacunku
zmierzajacych do zwiekszenia stopnia wykorzystania Zrédet administracyjnych.
Adaptacja nowych rozwigzan ma przyczyni¢ si¢ do poprawy efektywnoSci
prowadzonych szacunkéw, a przede wszystkim do zwigkszenia liczby przekrojow,
w ktérych publikowane sg dane. Proby adaptacji nieklasycznych metod estymacji
w odniesieniu do podmiotéw gospodarczych zostaty podjete m.in. w pracach:
[Chambers i in. 2014, Clark, Kokic i Smith 2017, Dehnel 2014, 2016]. Szukajac
nowych podej$¢ do estymacji parametréw dotyczacych przedsiebiorstw, nalezy
uwzglednié¢ specyfike badanej populacji. Populacja przedsigbiorstw charak-
teryzuje si¢ m.in. obecnoS$cig obserwacji odstajacych. Majac to na wzgledzie,
w niniejszym artykule poddano analizie metod¢ szacunku stosowana w ramach
statystyki matych obszaréw zaliczang do grupy model-assisted. Celem badania
byta ocena wptywu doboru modelu uwzglednionego w ramach estymatora typu
GREG na jako$¢ szacunku przecigetnego przychodu matych przedsigbiorstw.
W estymacji zaproponowano wykorzystanie opéznionych zmiennych pomoc-
niczych pochodzacych z zasobéw administracyjnych. Oceny estymatoréw
dokonano na podstawie badania empirycznego, w ktérym wykorzystano dane
dotyczace matych przedsigbiorstw dziatajagcych w ramach sekcji: przemyst,
budownictwo, handel i transport.

2. Metoda estymacji

W badaniach prowadzonych w zakresie statystyki przedsigbiorstw opartych
na podejSciu modelowym czesto zdarza si¢, ze warunek dotyczacy homoskeda-
stycznoSci nie jest zachowany. Prowadzi to do nieefektywnych ocen parametréw
regresji. Stad tez poszukuje si¢ metod, ktére pozwola na ztagodzenie naruszenia
zatozen liniowego modelu regresji. Przyktadem moze by¢ modyfikacja estymatora
GREG zaproponowana w pracy R. Chambersa, H. Falveya, D. Hedlina i P. Kokica
[2001], zwana dalej modelem Chambersa.
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W modelu Chambersa proponuje si¢ wiaczenie do modelu dodatkowe;j
zmiennej pomocniczej z;. W ramach klasycznej postaci estymatora GREG
wartoSci globalnej zmiennej Y [Lehtonen, Sirndal i Veijanen 2016]

YGREG,d= 2 Vit 2 wie, M

ielUy i€sy
gdzie y,=x; |§d, wektor parametréw modelu ﬁd szacowany jest na podstawie
zmodyfikowanego wzoru uwzgledniajacego dodatkowg zmienng z [Chambers i in.

2001]:
7 \-1
ﬁd=(2wf"‘> (ZW) @

i€sy Zj i€sy Zj

gdzie:

w, — wagi wynikajgce ze schematu losowania,

x — wektor zmiennych pomocniczych, w zaleznosci od podejscia — liczba os6b
pracujacych lub przychdd,

z! — zmienna pomocnicza w modelu regresji y wzgledem x zaktadajagcym hetero-
skedastycznos¢, w zaleznosci od podejscia — liczba 0s6b pracujacych lub przychdd,

v — parametr okre$lajacy stopief heteroskedastycznosci,

U, — czgs¢ populacji generalnej o elementach nalezgcych do domeny d,

s, — czgS¢ proby wylosowanej z populacji o elementach nalezacych do
domeny d.

Estymator modelu Chambersa wyrazony za pomocg wzoru (1) mozna przed-
stawi¢ w postaci, ktéra jest tozsama z formulg klasycznego estymatora GREG:

YAGREG,d = Z Wi&iVi- 3
1€sy

Réznica dotyczy jedynie definicji wagi g, zaleznej od wartoSci cechy dodat-

kowej x u jednostek wylosowanych do préby, zdefiniowanej jako:

r\—1
gf=1+(Xd-XHT,d>I<Z W:Yx> <%> ?

I€sg i Zj

gdzie:

d — domena,

g, — wagi zalezne od wartoSci cechy dodatkowej u i-tej jednostki wylosowanej
do préby,

Yer £G.q — Ocena wartoSci globalnej w domenie d na podstawie estymatora GREG,

X 1r.q — estymator bezposSredni Horvitza-Thompsona wartoSci globalnej zmiennej
pomocniczej x w domenie d,

X — warto$¢ globalna zmiennej pomocnicze;j x,

v — parametr okreSlajacy stopien heteroskedastycznoSci, dla y = 0 estymator
modelu Chambersa przyjmuje klasyczng postaé estymatora GREG.
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Na podstawie wczesniej prowadzonych badan statystycznych wiadomo, ze
warto$¢ parametru 'y zawiera si¢ w przedziale (1, 2) [Sirndal, Swensson i Wretman
1992], stad tez w przeprowadzonym badaniu przeanahzowano trzy pode]sc1a (dla
v réwnego odpowiednio 1, 1,5 i 2) reprezentujace estymatory Y! GREG» Y CREG» Y2 CGREG-
W estymatorach tych w liniowym modelu regresji dopuszcza si¢ niezachowanie
warunku homoskedastycznos$ci, przy czym poziom heteroskedastyczno$ci okre-
Slany jest przez parametr .

3. Zalozenia badania

Badaniem empirycznym objeto mate przedsigbiorstwa (10—49 pracujgcych)
prowadzace dziatalno$¢ gospodarcza w ramach sekcji: przemyst, budownictwo,
handel i transport. Analizie poddano model, w ktérym zmienng zalezng stanowit
przychdd uzyskany przez przedsigbiorstwa w czerwcu 2012 r. Za zmienne
niezalezne przyjeto przychod, koszt oraz liczbg pracujacych wedtug stanu zano-
towanego w grudniu 2011 r. Decyzje¢ o wykorzystaniu zmiennych opdéZnionych
podjeto, biorgc pod uwage ograniczenia czasowe, z jakimi musi sie liczy¢ GUS,
prowadzac badania statystyczne. Chodzi przede wszystkim o opdZnienie, jakie
ma miejsce przy przekazywaniu statystyce publicznej zasobéw administracyjnych
[Wykorzystanie danych. .. 2016].

Dane dotyczace zmiennej zaleznej pochodzity z badania DG-1 [Dehnel 2014].
Z kolei zrédiem informacji o zmiennych niezaleznych byty rejestry administra-
cyjne. Szacunku dokonano w przekroju regionalnym, z uwzglednieniem rodzaju
prowadzonej dziatalno$ci gospodarczej. Przekroj regionalny obejmowat jednostki
na poziomie wojewddztw, za$ rodzajowi prowadzonej dziatalno$ci odpowiadaty
sekcje PKD.

W ocenie jakoSci estymacji za punkt odniesienia przyjeto oszacowania otrzy-
mane na podstawie estymatoréw bezpoSrednich — Horvitza-Thompsona (HT)
i typu GREG, wiaczajac w to jego postac ilorazowa (oznaczong w artykule jako
RAT).

Estymator HT

YHTd_nd Zyl, 5)

i€sy
gdzie:
Y ur.q — estymator bezpoSredni HT wartoSci globalnej zmiennej y w domenie d,
N, — liczebnos¢ populacji generalnej w domenie d,
n,— liczebno§¢ préby w domenie d,
y, — warto$¢ zmiennej badanej u i-tej jednostki.
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Estymator GREG

}}g‘REG,d=?GREG,d= Z Vit Z wie;, ©)

ieUy i€sy

gdzie y; = X; B, wektor parametréw modelu B. szacowany jest na podstawie wzoru

[Rao, Molina 2015]:
ﬁd :< Z Wixixi';] < Z Wixiyi>- (7

i€sy iI€sy

Estymator Y.; przyjmuje postaé estymatora typu GREG, jednak jego
wartoSci réznig si¢ od szacunkéw otrzymanych na podstawie klasycznego pode;j-
Scia GREG. Réznice wynikaja z tego, ze w przypadku estymatora modelu Cham-
bersa ¥z W szacunku nie sg uwzgledniane wszystkie jednostki wylosowane do
préby z domeny d. Pomijane sg bowiem te, dla ktérych zmienna pomocnicza ‘7’
przyjmie warto$¢ zero.

Jako zmienne pomocnicze typu ‘x’ i ‘z7 wykorzystano liczbe 0s6b pracujacych
(dane pochodzace z ZUS) oraz przychody (dane pochodzace z rejestru podatko-
wego). W modelu Chambersa zaklada sig, Ze kazda ze zmiennych pomocniczych
moze by¢ wykorzystana zaréwno jako zmienna ‘x’, jak i ‘7’ (z zastrzezeniem,
ze zmienng ‘7’ nie moze by¢ taka zmienna, ktéra przyjmuje wartoSci zerowe).
W zwiazku z powyzszym ostatecznie glebszej analizie poddano podejscie,
w ktérym za zmienng ‘z’ przyjeto liczbe oséb pracujacych.

4. Metoda oceny precyzji

Do oceny precyzji i doktadno§ci otrzymanych szacunkéw wykorzystano
metode bootstrapowg. Wykonano 1000 repetycji losowania podpréb, na podstawie
ktérych oszacowano warto$¢ przychodu przedsigbiorstw dla czerwca 2012 r.
w przekroju przyjetych domen studiéw. Efektywno§¢ estymacji oceniono na
podstawie wspétczynnika zmiennoSci estymatora [Bracha 20041

1000

1 ~ ~

vy Y Varty) 999 2, (10— ¥0) 8

UO=TRE) T R ®

Wskaznik ten okreSla udziat bfedu estymacji w wartosci szacowanej zmiennej

na poziomie domeny. W badaniach prowadzonych przez GUS oraz badaniach

empirycznych przyjmuje si¢, Ze wyniki szacunkéw moga by¢ uznane za wiary-

godne, jezeli warto§¢ CV nie przekracza 10%. Jesli przyjmuje on wartoSci z prze-

dziatu 10-20%, szacunki nalezy interpretowac ostroznie. Jezeli natomiast poziom

CV jest wyzszy od 20%, oceny estymatorow nie sg uznawane za wiarygodne
[Ludnosé... 2013].
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Rys. 1. WartoSci przychodu przedsigbiorstw w czerwcu i grudniu 2012 r. zarejestrowane
na podstawie badania DG-1 oraz zeznan podatkowych w sekcji ,,przemyst”

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.

Ocena obcigzenia wymaga znajomoSci wartoSci szacowanego parametru
w populacji generalnej. Ze wzgledu na brak dostgpu w badaniu do informaciji o tej
wielkoSci oszacowano ja w sposob poSredni, na podstawie danych pochodzacych
z zeznan podatkowych z grudnia 2012 r. Przyjeto, ze relacja przychodu zarejestro-
wanego w zeznaniach podatkowych dla badanych przedsigbiorstw na poziomie
domeny studiéw do przychodu okre$lonego na podstawie badania DG-1 jest stata.
W celu graficznej prezentacji zaleznosci migdzy wielkoSciami wykorzystano dane
dotyczace sekcji ,,przemyst” (por. rys. 1). W pozostatych sekcjach PKD relacja
miedzy zmiennymi przedstawia si¢ podobnie.

Przychdd_RejAd 5,  Przychdéd_RejAd iz
Przychod_DG1,,,,, ~— Przychod_DG1,,,,,

&)

Takie podejscie pozwolito na wyznaczenie przyblizonej warto$ci przychodu
przedsigbiorstw dla czerwca 2012 r.
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5. Wyniki szacunkéw i ocena ich jakosci*

Analize rozpoczgto od oceny rozktadéw przedsigbiorstw wediug badanych
zmiennych. Warto$ci wspélczynnika zmiennoSci wahaty si¢ w granicach 47-649%.
Zanotowano réwniez silng asymetri¢, wspotczynnik asymetrii przyjmowat wartosci
w przedziale 0,6—17,1. Bioragc pod uwage wlasnosci rozktadéw podmiotéw gospo-
darczych, za pomocg testow White’a oraz Breuscha-Pagana weryfikacji poddano
hipotez¢ zaktadajgcq homoskedastycznos§¢. Wyniki testow w przypadku zdecydo-
wanej wigkszos$ci wyrdznionych domen potwierdzity stusznos¢ tezy o zmiennosci
sktadnika losowego (por. tabela 1). To z kolei uzasadniato wykorzystanie opisanych
wyzej estymatorow GREG uwzgledniajacych dodatkowa ceche ‘7.

Ocenie poddano zaréwno efektywnos¢, jak i doktadno§¢ estymacji. W ocenie
precyzji estymacji za punkt odniesienia przyjeto szacunek otrzymany za pomoca
klasycznych, bezpoSrednich estymatoréw HT oraz typu GREG, wiaczajac w to
jego postaé ilorazowa. Biorgc pod uwage warto$ci miary efektywnosci CV, mozna
zauwazy¢, ze najwigkszym zréznicowaniem charakteryzuje si¢ estymator HT
(por. rys. 2-5 i tabela 2). Mniejsza zmienno$¢ obserwujemy w przypadku klasycz-
nych estymatoréow GREG, w ktérych wykorzystuje si¢ zmienne pomocnicze
pochodzace z rejestrow administracyjnych. Analizujac wyniki mozna zauwazy¢,
ze precyzja szacunku estymacji typu GREG zalezy od liczebnoSci préby. Jest ona
z reguty wyzsza w sekcjach liczniej reprezentowanych w prébie, takich jak handel
i przemyst. W wigkszoSci wyrdznionych domen wspétczynniki zmiennoSci
estymatorow modelu Chambersa ksztattujg si¢ na podobnym poziomie. Wyjatek
stanowi sekcja ,,transport”, w ktorej liczebno§¢ proby jest najmniejsza i wynosi
w niektérych domenach 5 jednostek.

W ocenie doktadnosci szacunku przychodu przedsigbiorstw wykorzystano
wartoSci referencyjne wyznaczone na podstawie zaleznoSci ilorazowej opisanej
powyzej (por. wzor (9)). Dodatkowo, w celu pelniejszej oceny, model Chambersa
poréwnano z estymacjag HT oraz GREG (por. rys. 6-9, tabela 3). Otrzymane wyniki
wskazuja, ze zastosowanie modelu Chambersa w znacznym stopniu poprawito
doktadno$¢ szacunku w przypadku estymacji HT i GREG. Zastosowanie estymacji
HT w prawie wszystkich badanych domenach doprowadzito do znacznego przesza-
cowania wartoSci przychodu. Z kolei w przypadku wszystkich estymatoréw typu
GREG widoczne jest niedoszacowanie badanego parametru, jednak wielko$¢ odchy-
lenia od wartosci referencyjne;j jest zdecydowanie mniejsza niz w przypadku estyma-
tora HT. Zastosowanie estymatora GREG, a w szczegdlnoSci jego zmodyfikowanej
wersji, przyniosto najwieksza poprawe doktadnoSci szacunku dla domen, dla kt6rych
zanotowano najwieksza dyspersje zmiennych uwzglednionych w modelu.

* Wybrane wyniki badaf zostaly opublikowane w pracy [Dehnel 2017].
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Rys. 2. Precyzja szacunku CV w przekroju wojewddztw — przemyst

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.
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Rys. 3. Precyzja szacunku CV w przekroju wojewodztw — budownictwo

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.
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Rys. 5. Precyzja szacunku CV w przekroju wojewddztw — transport
administracyjnych.
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Rys. 6. Szacunek przychodu przedsigbiorstw dla czerwca 2012 r. w przekroju
wojewddztw — przemyst

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.
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Rys. 7. Szacunek przychodu przedsiebiorstw dla czerwca 2012 r. w przekroju
wojewddztw — budownictwo

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.
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Rys. 8. Szacunek przychodu przedsigbiorstw dla czerwca 2012 r. w przekroju

wojewddztw — handel

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw

administracyjnych.
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Rys. 9. Szacunek przychodu przedsiebiorstw dla czerwca 2012 r. w przekroju
wojewddztw — transport

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.
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Rys. 10. Rozktad szacunkéw dla wybranych wojewddztw — przemyst i budownictwo

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.
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Rys. 11. Poréwnanie wzglednego obcigzenia szacunku przychodéw przedsiebiorstw
na podstawie estymatoréw HT oraz typu GREG w wojewddztwach — przemyst

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych pochodzacych z badania DG-1 oraz rejestréw
administracyjnych.
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Narys. 10 przedstawiono histogramy prezentujace rozktady szacunkéw otrzyma-
nych na podstawie badanych estymatoréw metoda bootstrap dla sekcji ,,przemyst”
1,,budownictwo” dla wybranych wojewddztw. Estymatory GREG, w ktérych wyko-
rzystano zmienne pomocnicze pochodzace z rejestréw, charakteryzuja sie zdecydo-
wanie mniejszym obcigzeniem szacunkéw. W ich przypadku widoczna jest wyrazna
koncentracja rozktadéw wokdét wartosci referencyjnej oznaczonej czerwonag linia.

W celu przestrzennego zobrazowania rozbieznosci pomiedzy oszacowaniami
i wartoSciami rzeczywistymi sporzadzono wykresy mapowe ukazujace nasilenie
obcigzenia w przekroju wszystkich wojewddztw (por. rys. 11). Wyniki prze-
prowadzonego badania wskazujg, ze w zdecydowanej wigkszoSci domen oceny
estymatoréw otrzymane na podstawie estymatora HT sg przeszacowane w porow-
naniu z warto§ciami zawartymi w rejestrach administracyjnych. Najwigksze
rozbieznosci widoczne sg w przypadku estymatora HT. Zastosowanie estymacji
typu GREG wplyneto na zmniejszenie obcigzenia, jednak zakres poprawy byt
zréznicowany. Na réznice miat wptyw nie tylko rodzaj estymatora GREG, ale
réwniez badana domena.

6. Wnioski

Otrzymane wyniki badaf pozwalaja na sformufowanie nastgpujacych wnioskow:

— wigczenie do szacunku zmiennych pomocniczych w ramach estymacji
GREG wptyneto na znaczng poprawe precyzji w poréwnaniu z estymacja HT,

— w przypadku zastosowania metody nieklasycznej wigksza poprawe obser-
wujemy dla domen charakteryzujacych si¢ znacznym zrdéznicowaniem i silng
asymetrig zaréwno jesli chodzi o precyzje, jak i doktadno$¢ szacunku,

— w badaniu biorg udziat jedynie jednostki, dla ktérych zmienna ‘7z’ jest r6zna
od 0; oznacza to, ze w badaniu za zmienna ‘z” mozna przyjac jedynie ceche, ktdra
nie przyjmuje wartosci zerowych,

— stopiefn poprawy precyzji estymacji w przypadku estymatoréw uwzgled-
niajacych transformacje uzalezniony jest od odpowiedniego doboru warto§ci
parametru y. Znaczng popraw¢ mozna osiggnaé, dobierajac do danej domeny
odpowiedni model. Postgpowanie takie powoduje jednak, ze stosowanie przedsta-
wionych w artykule zmodyfikowanych estymatoréw GREG w przypadku duzej
liczby matych domen jest czasochtonne i znacznie utrudnione.
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Model Selection and the GREG Estimator Bias in a Small Business Survey
(Abstract)

Estimation for a very skewed population containing extreme values is problematic,
especially at a low level of aggregation. Traditional direct estimation methods do not
provide satisfactory results. The growing demand for detailed information and the wider
possibility of using data from administration registers has increased the importance
of recognising more sophisticated estimation methods. Generalised Regression (GREG)
estimation is an example of one such type. The paper examines the importance of the
model chosen in GREG estimation in dealing with highly variable and outlier-prone
populations. The model-assisted GREG estimator is applied to a real business survey.
Lagged variables from administrative registers were used as the auxiliary variables.
The variable of interest — mean revenue of small companies — was estimated for provinces
cross-classified by categories of economic activity.

Keywords: GREG, business statistics, model-assisted estimation, outliers.
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1. Wprowadzenie

Dtug publiczny i deficyt budzetowy wystepuja stale w wielu gospodarkach
Swiata. Deficyt budzetowy powstaje, jesli wydatki w budzecie pafistwa sa wyzsze
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niz dochody budzetowe w okresie rozliczeniowym (np. roku budzetowym).
Deficyt budzetowy zwykle planuje si¢ na etapie przygotowywania ustawy budze-
towej, ale moze on wystapi¢ w trakcie jej realizacji na skutek biednych prognoz,
nieprzewidzianych wydatkéw itp. [Ciak 2002]. Z kolei dtug publiczny jest zacia-
gany w nastepstwie utrzymujacego si¢ w kolejnych latach deficytu fiskalnego,
na pokrycie ktérego skarb pafistwa i jednostki samorzadowe zaciagaja pozyczki
i kredyty, emituja obligacje czy bony skarbowe. Zadtuzanie pafistwa umozliwia
prowadzenie elastycznej polityki wydatkowej i czgsto jest konieczne do zrealizo-
wania zadan stojacych przed administracja rzagdowa i samorzadowa, gdy dochody
budzetowe pochodzace z podatkéw sg niewystarczajace. Jesli diug i deficyt
fiskalny nie sg relatywnie duze, nie wykazuja tendencji do dalszego pogtebiania
si¢, a gospodarki krajow maja odpowiedni potencjat i strukture, to zjawiska te nie
muszg stanowi¢ realnego zagrozenia dla stabilnosci finanséw panstwa. Z jednej
strony, zacigganie dlugu publicznego, jesli jest powigzane z finansowaniem poli-
tyki prorozwojowej, proinwestycyjnej, moze przyczyniac si¢ do wzrostu gospodar-
czego, z drugiej strony, deficyt budzetowy moze prowadzi¢ do wywierania presji
w zakresie podnoszenia stép procentowych, co czesto stanowi hamulec wzrostu
gospodarczego. EkonomiSci sg jednak zgodni, ze dtugotrwale i znaczne zadtuzenie
panstwa powigzane z wysokim i dtugo utrzymujacym si¢ deficytem fiskalnym
ma negatywne skutki dla gospodarki, wigze si¢ m.in z ryzykiem zmniejszenia
krajowych oszczgdnoSci, wzrostem prawdopodobienstwa inflacji czy mozliwoScig
wywotania kryzysu walutowego [Mozdzierz 2016]. Dla inwestoréw diugotrwaty
deficyt budzetowy oznacza najczeSciej pogorszenie klimatu gospodarczego oraz
wzrost ryzyka inwestycyjnego i niepewnosci.

Z uwagi na zagrozenia wynikajace z nadmiernego zadluzenia i deficytu
fiskalnego Unia Europejska w ramach kryteriow z Maastricht wprowadzila
dopuszczalny poziom zadtuzenia publicznego, wynoszacy 60% PKB, oraz dopusz-
czalny poziom deficytu budzetowego, wynoszacy 3% PKB [Michalczyk 2013].
Rozwigzaniem problemu nadmiernego zadtuzenia panstwa i wysokiego deficytu
budzetowego jest konsolidacja finanséw publicznych.

EkonomiSci nie sg jednomyS$lni odno$nie do tego, na czym witaSciwie polega
konsolidacja oraz w jaki sposob mierzy¢ jej efekty i skuteczno$é. W szerokim
rozumieniu jest to zesp6ét dziatan podejmowanych w ramach prowadzonej polityki
fiskalnej, ktérych celem jest uzyskanie wewnetrznej spdjnosci systemu finansow
publicznych [Mozdzierz 2016]. Wedtug OECD konsolidacja fiskalna polega
z kolei na dzialaniach zmierzajacych do zréwnowazenia dochodéw i wydatkow
w budzecie panstwa. Mozna to osiggnaé poprzez ograniczanie wydatkow publicz-
nych badz podnoszenie podatkéw. Konsolidacja fiskalna jest przedmiotem badan
majacych na celu ustalenie, gdzie i1 jak przebiegaly procesy konsolidacyjne,
jakie sg ich efekty oraz jakie czynniki decydujg o skuteczno§ci wdrozenia tych
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procesow. Wykorzystuje si¢ do tego zarowno prostg analiz¢ zmian wydatkow
i dochodéw budzetowych, salda budzetowego i dtugu publicznego [Devries
1 in. 2001, Mozdzierz 2016, Ziétkowska 2016], jak i narzedzia ekonometryczne,
np. modele regresji, w tym modele logitowe, probitowe [Giavazzi, Jappelli
1 Pagano 2000; Misztal 2011; Kaplanoglou, Rapanos i Bardakas 2013; Beetsma
iin. 2015], modele VAR [Estevao i Samake 2013] oraz analiz¢ przezycia [Molnar
2012]. Chociaz w niektérych pracach wspomina si¢ o wzorcach konsolidacji
fiskalnej, to jednak trudno znalez¢ w literaturze przedmiotu opis kompleksowego
podejscia do tego zagadnienia. Celem tego opracowania jest wskazanie wzorcéw
konsolidacji fiskalnej w krajach UE za pomocg metod wielowymiarowej analizy
statystycznej. Do wykrycia ich wykorzystano analiz¢ korespondencji i analize
skupien. Przeanalizowano takze efekty makroekonomiczne konsolidacji fiskalne;j.
Otrzymane wyniki mogg postuzy¢ do sformutowania rekomendacji dla krajow
UE w zakresie polityki fiskalnej, ktérych wdrozenie moze poprawi¢ kondycje
krajowych finanséw publicznych lub przynajmniej cz¢Sciowo zapobiec dalszemu
pogtebianiu nieréwnowagi budzetowej. W obliczeniach wykorzystano dane Euro-
statu o strukturze wydatkéw budzetowych krajéw UE w latach 2001-2015 (http://
ec.europa.eu/eurostat/data/database, data dostgpu: 10.04.2017).

2. Metoda badania

Trwaja dyskusje dotyczace koncepcji konsolidacji finanséw publicznych.
Przedmiotem sporu sa m.in. kwestie wyboru strategii konsolidacji, jej pomiaru,
okre$lenia momentu rozpoczg¢cia konsolidacji i czasu, ktdry jest potrzebny do
przeprowadzenia tego procesu, a takze oceny jego skutecznosci. W konsekwencji
w literaturze przedmiotu mozna znalez¢ wiele definicji konsolidacji [MozZdzierz
2016]. Wybor jednej z nich determinuje zastosowanie okreS§lonych narze¢dzi reali-
zacji procesu konsolidacji oraz metody pomiaru jego efektéw. Komisja Europejska
przez konsolidacje fiskalng rozumie np. poprawe salda budzetowego na skutek
uzycia narzedzi dyskrecjonalnej polityki fiskalnej [Report... 2014]. Zgodnie z inng
koncepcja konsolidacja nastepuje wéwczas, gdy dochodzi do trwatego spadku
relacji dtugu publicznego do PKB [Almeida i in. 2013]. Przedmiotem rozwazan
jest takze wybor strategii konsolidacji i okreSlenie czasu trwania tego procesu.
Dziatania majace na celu poprawienie stanu finanséw publicznych powinny
dotyczy¢ sfery wpltywéw do budzetu, wydatkéw lub obejmowac operacje w obu
tych zakresach. Wybdr strategii konsolidacyjnej oraz czas trwania procesu
konsolidacji fiskalnej wywotujg okreSlone skutki makroekonomiczne: w krétkim
okresie nalezy si¢ spodziewa¢ wyraznego oddzialywania na popyt, w dluzszym
— na potencjalny PKB [Mozdzierz 2016]. Dtugos$¢ i tempo procesu konsolidacji
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powinny zaleze¢ od sytuacji gospodarczej kraju, w ktérym jest on przeprowa-
dzany, trudno wigc sformutowac uniwersalne wytyczne w tym zakresie.

Z uwagi na roznorodne ujecia zagadnienia konsolidacji w literaturze przed-
miotu w niniejszych badaniach przyjeto, ze efekt konsolidacji fiskalnej wyste-
puje, jesli przynajmniej w trzech kolejnych latach nastepuje redukcja wydatkéw
budzetowych i (lub) wzrost wptywéw podatkowych! w relacji do PKB. Zmiany
wydatkéw budzetowych i wptywdéw podatkowych mierzono w punktach procento-
wych PKB. Przyjecie trzyletniego okresu pomiaru miato pozwoli¢ na uchwycenie
trwatoSci i ciggloSci dziatan w zakresie polityki fiskalnej stuzacych poprawie
stanu finanséw publicznych. Nalezy jednak mie¢ na uwadze, ze zmiany we
wplywach i wydatkach budzetowych moga odzwierciedla¢ nie tylko zamierzone
dziatania, lecz mogg w pewnym zakresie mie¢ takze inne przyczyny, moga by¢
np. spowodowane wahaniami koniunktury gospodarcze;j.

Niemniej jednak pomiar efektéw budzetowych w relacji do PKB w ciggu
trzech nastepujacych po sobie lat powinien zagwarantowaé wyeliminowanie
lub przynajmniej ograniczenie wptywu epizodycznych zmian o znamionach
konsolidacji na wyniki analizy, umozliwiajac ograniczenie jej zakresu tylko
do monitorowania skutkéw dtugofalowej polityki majacej na celu zwigkszenie
dyscypliny budzetowej. Dziatania konsolidacyjne rozpatrywano w ujgciu rodza-
jowym (w odniesieniu do poszczegdlnych grup wydatkéw i podatkéw) oraz
w ujeciu cato§ciowym (catkowitych wydatkéw i dochodéw). W badaniu wzigto
pod uwage nastepujace grupy wydatkéw publicznych odnotowanych w bazie
Eurostatu (w nawiasach podano skroty, ktore bedg wykorzystywane w dalszej
czgscl opracowania):

— wydatki na ustugi publiczne (usl),

— wydatki na obrone (obr),

— wydatki na zaméwienia publiczne i bezpieczefnstwo (bez),

— wydatki na gospodarke (gos),

— wydatki na ochrone Srodowiska (osr),

— wydatki na mieszkalnictwo (mie),

— wydatki na ochrong¢ zdrowia (zdr),

— wydatki na kulture i rekreacje (kul),

— wydatki na edukacje (edu),

— wydatki na zabezpieczenia spofeczne (soc),

I Wielko$¢ wptywéw podatkowych jest przede wszystkim funkcja stopy podatkowej, ale
wynika takze z innych dziatan, np. uszczelnienia czy rozszczelnienia systemu §ciggania podatkow,
co tez jest elementem polityki fiskalnej. W artykule przyjeto pewne uproszczenie terminologiczne
i wptywy podatkowe (w relacji do PKB) nazwano podatkami.
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i podatkéw budzetowych:

— podatek VAT (vat),

— podatek od produkcji i importu (ppr),

— podatek dochodowy (pdo),

— skfadki na ubezpieczenia spoteczne (ube).

Analizowano liczbe konsolidacji prowadzonych w latach 2001-2015 w kazdym
z krajéw UE zaréwno w zakresie wydatkéw i podatkéw w obrebie powyzszych
grup, jak 1 w ujeciu caloSciowym. Nastgpnie przygotowano tabele kontyngencji
zawierajaca czestosci wystepowania krajow UE i stosowanych przez nie zabiegéw
konsolidacji finanséw publicznych. Pozwolito to na wykorzystanie analizy kore-
spondencji [Greenacre 1993, Blasius 2001, Stanimir 2005] do badania wspotwy-
stepowania krajow UE i intensywnoSci stosowania proceséw konsolidacyjnych
w zakresie roznych grup wydatkowych i podatkowych. Dzigki temu mozliwe
stalo si¢ okreslenie dziatan konsolidacyjnych (podnoszenie réznych rodzajow
podatkéw, obnizanie wydatkéw budzetowych) najbardziej charakterystycznych dla
poszczegblnych krajow UE, a zatem wyodrebnienie pewnych profili konsolidacji
fiskalnej w Europie. Zaleta zastosowania analizy korespondencji jest mozliwo§¢
wizualizacji rzutowania punktéw reprezentujacych obiekty i charakteryzujace
je kategorie cech, co ufatwia interpretacje wynikéw. Wymiar przestrzeni rzuto-
wania punktéw w analizie korespondencji okre§lono za pomoca kryterium
osypiska [Clausen 1998].

Waznym zagadnieniem jest takze ocena skutecznos$ci konsolidacji finansow
publicznych. W literaturze przedmiotu proponowane sa rézne metody oceny
skutecznoSci konsolidacji w zaleznoSci od przyjetej definicji konsolidacji. Komisja
Europejska uznaje, ze konsolidacja si¢ powiodta, gdy w ciagu trzech lat od jej
zakonczenia skumulowany cyklicznie dostosowany deficyt pierwotny (CAPB) nie
pogorszy si¢ w danym kraju o wigcej niz 0,75% PKB w stosunku do wartoSci
odnotowanej w roku ukoficzenia konsolidacji [Public... 2007]. Z kolei wedtug
A.F. Alesiny i S. Ardagni [2009] konsolidacja jest udana, jesli warto§¢ skumu-
lowana relacji dtugu publicznego do PKB z trzech lat po zakonczeniu procesu
konsolidacji ulegnie poprawie o przynajmniej 4,5 pkt proc. W niniejszej pracy
za kryterium oceny skuteczno§ci konsolidacji przyjeto wielko$¢ redukcji dtugu
publicznego i (lub) deficytu fiskalnego odnotowywanej najwcze$niej od drugiego
roku trwania konsolidacji, przy czym redukcja ta powinna nastgpowaé przy-
najmniej przez dwa kolejne lata. Przyjecie takiego kryterium pozwala, z jednej
strony, na wyeksponowanie trwatosci efektéw konsolidacji, a z drugiej strony —
na wyeliminowanie z pomiaru przypadkowych zmian w deficycie budzetowym
lub w poziomie diugu publicznego, niezwigzanych z konsolidacja. Na podstawie
danych z wszystkich lat, w ktérych odnotowano redukcje dtugu (deficytu fiskal-
nego) w danym kraju, obliczono Srednioroczng warto$¢ redukcji dtugu (deficytu),
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ktorg przyjeto za miar¢ skuteczno$ci dziatan konsolidacyjnych w tym kraju
w latach 2001-2015.

3. Wyniki badan

Aby opisaé zaleznoSci zachodzace we wspotwystepowaniu krajéow UE
1 kierunkéw polityki naprawy finanséw publicznych, zastosowano analiz¢ kore-
spondencji. Podstawa do jej przeprowadzenia byta tabela liczebnoSci proceséw
konsolidacji odpowiadajacych poszczegdlnym pafistwom UE i typom zabiegéw
konsolidacyjnych. Obiektami w analizie korespondencji byly wiec kraje UE
i charakteryzujace je kierunki dziatafi konsolidacyjnych (obszary redukcji
wydatkéw w poszczegdlnych sektorach gospodarki oraz wzrost réznych typow
podatkéw), ktére oznaczono opisanymi wczedniej skrotami. Nazwy krajéw UE
oznaczono zgodnie z ISO 3166 (https://www.iso.org/iso-3166-country-codes.
html, data dostepu: 10.04.2017): AT — Austria, BE — Belgia, BG — Butgaria, HR —
Chorwacja, CY — Cypr, CZ — Czechy, DK — Dania, EE — Estonia, FI — Finlandia,
FR —Francja, GR - Grecja, ES — Hiszpania, NL — Holandia, IE — Irlandia, LT —
Litwa, LU — Luksemburg, LV — Lotwa, MT — Malta, DE — Niemcy, PL — Polska,
PT — Portugalia, RO — Rumunia, SK — Stowacja, SI — Stowenia, SE — Szwecja,
HU — Wegry, GB — Wielka Brytania, IT — Wtochy. W celu okreSlenia wystarcza-
jacego wymiaru przestrzeni rzutowania obiektéw i cech skorzystano z wykresu
osypiska (rys. 1). Wynika z niego, ze pierwsze wyrazne wyhamowanie zmniej-
szania si¢ wartoSci wlasnych nastgpuje przy liczbie wymiaréw réwnej 2 i taka
liczb¢ wymiaréw wybrano do prezentacji wynikéw analizy korespondencji. W tej
przestrzeni zostato wyjaSnionych ponad 53% zmiennosci danych wejsciowych.
Warto$¢ statystyki chi-kwadrat wynosi 9583,3 (warto$¢ p = 0,000) — wynik ten
wskazuje na istotny zwigzek pomigdzy krajami UE i kierunkami prowadzonej
w nich polityki konsolidacji finanséw publicznych. Wyniki analizy korespondencji
w dwuwymiarowej przestrzeni przedstawiono na rys. 2.

Jako§¢ odwzorowania rzeczywistych wystapien poszczegdlnych kategorii
cech wybranej przestrzeni oceniono za pomocg miernika jakoSci odwzorowania
(quality of display of a point) [Stanimir 2005]. Dla blisko potowy krajéw UE
warto$¢ tego miernika byta wyzsza od 0,5, a w wypadku 20% z nich miernik ten
przekraczat warto$¢ 0,8. Inercje natomiast w wypadku ok. 40% punktéw repre-
zentujacych kierunki polityki konsolidacji finanséw publicznych miaty ponad
70-proc. udziat w przestrzeni rzutowania, a dla 33% z nich udziat ten przekraczat
80%. Przedstawione wyniki wskazujg na przecietng jako$¢ odwzorowania wspot-
wystgpowania kategorii.
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Rys. 1. Warto$ci wiasne w zaleznosci od wymiaru przestrzeni (kryterium osypiska)
w badaniu relacji pomig¢dzy krajami UE i prowadzonymi w nich dziataniami
konsolidacyjnymi

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych Eurostatu, http://ec.europa.eu/eurostat/data/
database (data dostgpu: 10.04.2017).

Analizujgc potozenie punktéw reprezentujacych kraje UE i prowadzone w nich
dziatania zwigzane z naprawa finansow publicznych, sformutowano nastgpujace
whioski:

—w wypadku Wegier i Estonii najbardziej charakterystyczna cechg polityki
konsolidacji finanséw publicznych byto zmniejszanie wydatkéw na kulture,

— Niemcy, Dania i Litwa wyrézniaty si¢ pod wzgledem redukcji wydatkéw na
zabezpieczenia spofeczne i edukacje,

— dla Szwecji, Stowenii i Finlandii najbardziej typowy byl wzrost podatkéw
dochodowych,

—w dziataniach w zakresie konsolidacji finanséw publicznych w Polsce,
Holandii, Czechach i Portugalii najbardziej charakterystyczny byt wzrost wptywéw
z podatkéw od towaréw i ustug, a takze ograniczanie wydatkéw na mieszkalnictwo,

— Stowacja i Portugalia wyrdzniaty si¢ pod wzgledem zmniejszania wydatkéw
na ochrong¢ zdrowia, zamowienia publiczne i bezpieczenstwo,

— dla Rumunii, Grecji, Bulgarii i Wloch typowe bylo zmniejszanie wydatkéw
na ustugi publiczne i obronno$¢, a takze wzrost wptywow z podatkéw od
produkcji i importu,

— Hiszpania i Cypr wyrdznialy si¢ pod wzgledem wzrostu sktadki na ubezpie-
czenia spoteczne,
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— dla Chorwacji, Danii, Niemiec i Litwy typowa byla redukcja wydatkéw na
edukacje,
— dla Irlandii charakterystyczne byto zmniejszanie wydatkéw na gospodarke.
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Rys. 2. Wykres konfiguracji punktéw reprezentujacych kraje UE i kierunki konsolidacji
fiskalnej (wzrost podatkéw, redukcje wydatkéw budzetowych)

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych Eurostatu, http:/ec.europa.eu/eurostat/data/
database (data dostgpu: 10.04.2017).

Stopiefi wyjas$nienia danych w powyzszej analizie jest umiarkowany, wiec
dla poréwnania powtdrnie przeprowadzono analize korespondencji w prze-
strzeni o maksymalnej liczbie wymiaréw, réwnej 13, w ktérej zostata wyjasniona
catkowita zmienno$¢ danych. Poniewaz graficzna prezentacja wynikow analizy
korespondencji w takiej przestrzeni jest problematyczna, zdecydowano si¢ na
posredni sposob przedstawienia rezultatow, stosujac analize skupiefn. Grupowanie
krajéow UE i narzedzi polityki konsolidacji finanséw publicznych przeprowadzono,
postugujac sie zmiennymi, ktérych wartoSciami byty wspéirzedne odpowiednich
kategorii cech w przestrzeni 13-wymiarowej. W grupowaniu zastosowano metode
Warda z odlegtoScia euklidesows (rys. 3).

Optymalng liczbe skupien okre§lono, opierajac si¢ na pierwszym wyraznym
przyroScie odlegtosci aglomeracyjnej dla kolejnych etapéw wigzania. Stosujac to
kryterium, przycigto dendrogram z rys. 3 na wysokoS$ci wigzania 3 i otrzymano
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6 jednorodnych skupien. Analizujac ich sktad, mozna sformutowaé nastepujace
wnioski dotyczace kierunkéw polityki konsolidacji finanséw publicznych:

— w Stowenii charakterystyczne byfo obnizanie wydatkéw na kulture,

— Stowacje, Portugali¢ i Hiszpani¢ wyrdzniato obnizenie wydatkéw na bezpie-
czefhstwo, opieke zdrowotng, mieszkalnictwo i ochrone Srodowiska,

— dla irlandzkiej polityki konsolidacji fiskalnej charakterystyczna byta redukcja
wydatkéw na gospodarke,

— dla Grecji, Rumunii, Malty i Bufgarii charakterystyczne byto obnizenie
wydatkow na obronno$¢ i ustugi publiczne oraz wzrost wysokosci podatkéw od
produkcji i importu,

—w zakresie dziatafi konsolidacyjnych prowadzonych w Polsce, Holandii,
Estonii, we Wtoszech, Francji i Belgii typowe byto podnoszenie sktadek na ubez-
pieczenia spoteczne,

— dla pozostatych krajéow UE charakterystyczne byto obnizenie wydatkéw na
edukacje i zabezpieczenia spoteczne, a takze wzrost stawek podatku dochodowego
1 podatku od towaréw i ustug.

Odlegto$¢ wigzania
(3]

Rys. 3. Wyniki grupowania krajéw UE i narzedzi polityki konsolidacji finanséw
publicznych

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych Eurostatu, http:/ec.europa.eu/eurostat/data/
database (data dostgpu: 10.04.2017).
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Aby zbadaé skutecznos$¢ stosowanych narzedzi konsolidacji finanséw publicz-
nych, obliczono §rednioroczny poziom redukcji dtugu publicznego oraz deficytu
budzetowego. W obliczeniach brano pod uwage tylko sekwencje przynajmniej
dwdch nastepujacych po sobie lat obejmujacych okres konsolidacji (poczawszy
od drugiego roku trwania tego procesu) oraz dotyczace okresu nastepujacego
bezposrednio po jej zakoficzeniu. Wymdg uwzgledniania sekwencji przynaj-
mniej dwéch kolejnych lat pozwala okresli¢ skuteczno$¢ polityki konsolidacyjnej
i wyeliminowac¢ z obliczen krétkotrwate (jednoroczne) zmiany w poziomie diugu
Iub deficytu. Narys. 4 i 5 przedstawiono wartoS$ci Sredniorocznej redukcji deficytu
fiskalnego i dtugu publicznego w krajach UE.
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Rys. 4. Wartosci §redniorocznej redukcji deficytu publicznego w relacji do PKB
w krajach UE w latach 2001-2015

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych Eurostatu, http:/ec.europa.eu/eurostat/data/
database (data dostgpu: 10.04.2017).

Z przedstawionych danych wynika, ze w blisko potowie krajow UE nie zredu-
kowano deficytu fiskalnego ani dtugu publicznego. Najwiekszg redukcje deficytu
publicznego odnotowano w Hiszpanii (1,8 pkt proc.), Irlandii (1,52 pkt proc.)
oraz Butgarii (1,5 pkt proc.). Z kolei do najwigkszej redukcji dtugu publicznego
w badanym okresie doszto w Irlandii (11,38 pkt proc.), na Cyprze (7 pkt proc.)
oraz w Butgarii (6,4 pkt proc.).
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Rys. 5. Wartosci Sredniorocznej redukcji dtugu publicznego w relacji do PKB w krajach
UE w latach 20012015

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych Eurostatu, http:/ec.europa.eu/eurostat/data/
database (data dostepu: 10.04.2017).

Poréwnujgc profile dziatan konsolidacyjnych w krajach UE i wyniki pomiaréw
skutecznoSci konsolidacji fiskalnej, mozna wskazaé narz¢dzia dyskrecjonalnej
polityki fiskalnej, ktérych zastosowanie moze przyczynic si¢ do efektywnego
ograniczenia deficytu fiskalnego i dtugu publicznego. Na podstawie przedstawio-
nych rezultatéw mozna stwierdzi¢, ze najbardziej skuteczng konsolidacje fiskalng
przeprowadzono w tych krajach, w ktérych jednocze$nie ograniczano wydatki na
obrong i na zamdéwienia publiczne oraz podniesiono podatki od produkcji i importu
(W 75% krajéw o takim profilu dziatan konsolidacyjnych skutecznie zmniejszono
deficyt i dtug publiczny). Konsolidacja fiskalna byta natomiast mato skuteczna, jesli
dochodzito do réwnoczesnego obnizenia wydatkéw na bezpieczefnstwo publiczne,
ochrong zdrowia, ochrong Srodowiska i mieszkalnictwo (w 67% krajow o takim
profilu polityki dyskrecjonalnej nie uzyskano zadnych pozytywnych efektow
konsolidacji fiskalnej). Dla najwigkszej liczby krajéw UE charakterystyczne byto
jednoczesne ograniczenie wydatkéw na edukacje i zabezpieczenia spofeczne oraz
podniesienie podatkéw dochodowych oraz podatkéw od towaréw i ustug. Taki
profil dziatan konsolidacyjnych tylko w wypadku 25% krajéw przyczynit si¢ do
zredukowania deficytu budzetowego i dtugu publicznego, a w prawie 70% krajéw
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o takim profilu nie zmniejszono trwale deficytu budzetowego. Nalezy podkreslic,
ze zaobserwowane prawidfowoSci nie dotyczg wszystkich krajow UE. Narzedzia
dyskrecjonalnej polityki konsolidacji finanséw publicznych, ktére okazaty si¢
skuteczne w wypadku pewnej grupy krajéw, nie muszg by¢ skuteczne w innym
panstwie. Faktyczna skuteczno$¢ konsolidacji zalezy od kondycji gospodarki
danego pafistwa oraz stanu jego finanséw publicznych.

4. Podsumowanie

Z przedstawionej analizy wynika, ze poszczegdlne Sciezki konsolidacji
finansow publicznych réznig si¢ pod wzgledem skutecznoSci prowadzonych
dziatan. Dzigki temu mozliwe jest wyodrebnienie okreSlonych profili konsolidacji
finanséw publicznych w krajach UE. Pozwala to rekomendowaé zastosowanie
pewnych zestawow narzedzi dyskrecjonalnej polityki fiskalnej, ktérych uzycie
wplywa na poprawe stanu finanséw publicznych. Rézny stopien skutecznoSci
zastosowania narzedzi fiskalnych do poprawienia salda budzetowego i zmniej-
szenia dlugu publicznego wynika m.in z tego, ze dotycza one réznych obszaréw
gospodarki, sektoréw o réznym mechanizmie redystrybucji Srodkéw publicznych.
Wydatki publiczne kierowane do okreSlonych sektoréw s3 w réznym stopniu
odzyskiwane w wyniku wptywania do budzetu podatkéw ptaconych np. z tytutu
rosnacego popytu. Jest to tzw. mechanizm mnoznika wydatkéw publicznych,
polegajacy na tym, ze wzrost wydatkéw publicznych skutkuje wzrostem dochodu
narodowego, co wladnie prowadzi do ,,zwrotu” poniesionych wydatkéw w formie
podatkéw oraz do wzrostu masy dochodéw publicznych [Owsiak 2002]. W zalez-
nosci od tego, jakiego obszaru gospodarki dotyczg wydatki budzetowe, efekt
redystrybucji dochodéw ma inng skalg. Zwigkszanie obcigzen podatkowych takze
w mniejszym lub wigkszym stopniu hamuje rozwdj gospodarki w zalezno$ci od
tego, ktorego sektora gospodarki dotyczy, co moze si¢ przektada¢ na poziom
deficytu budzetowego i dfugu publicznego (np. zmniejszenie opodatkowania
podmiotéw gospodarczych moze by¢ zacheta do zaktadania nowych firm, ktére
beda odprowadzaé podatki, co zrekompensuje nizsze wptywy do budzetu uzyski-
wane w wyniku obnizenia podatkéw). Niezaleznie od tego skutecznoS¢ polityki
konsolidacyjnej zalezy réwniez od cech gospodarki danego kraju, m.in. od jej
struktury i efektywnoSci Sciggania podatkéw, do wnioskéw sformufowanych na
podstawie zaprezentowanej analizy nalezy wigc odnosic si¢ z pewng ostroznoscia,
majac réwniez na uwadze to, ze przyjeto okreslong definicje konsolidacji finanséw
publicznych oraz okreslone metody pomiaru skutecznosci procesu konsolidacji.
Mozna przypuszczad, ze przyjecie innej definicji konsolidacji i zastosowanie innej
metody pomiaru efektywnosci dziatan konsolidacyjnych skutkowatoby uzyska-
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niem nieco innych wynikéw, potwierdzenie tego przypuszczenia wymagatoby
jednak podjecia dalszych badaf.
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Identifying Patterns of Fiscal Consolidation — the Example of EU Countries
(Abstract)

Fiscal consolidation is based on efforts to balance revenues and expenditures on
the public budget. This can be achieved by reducing public spending or increasing taxes.
Fiscal consolidation has very important macroeconomic consequences in both the long
and short term. The aim of this article is to find patterns of fiscal consolidation in EU
countries. To detect patterns of the fiscal consolidation, multivariate statistical analysis
methods were applied: correspondence and cluster analysis. The macroeconomic effects
of fiscal consolidation were also analysed. The study used data from Eurostat.

Keywords: fiscal consolidation, public finance, correspondence analysis, cluster analysis.
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1. Wprowadzenie

W prognozowaniu upadioSci przedsigbiorstw oprdcz stosowania coraz bardziej
zaawansowanych narzedzi statystycznych i poszukiwania nowych zmiennych
prognostycznych wykorzystuje si¢ takze modele, w konstruowaniu ktérych
uwzglednia si¢ specyfike branzowa badanych przedsigbiorstw. Stusznos¢ takiego
podejscia potwierdza E.I. Altman, §wiatowy autorytet w dziedzinie prognozo-
wania upadto$ci przedsigebiorstw. Podkresla on, ze nalezy dazy¢ do szacowania
modeli prognozowania upadlo$ci na podstawie danych finansowych przedsie-
biorstw prowadzacych mozliwie jak najbardziej jednorodng dziatalno$¢ gospo-
darczg [Altman 1983, s. 125]. W polskiej literaturze przedmiotu rzadko opisywane
sg modele dotyczace poszczegdlnych branz, co wynika z trudnoSci z uzyskaniem
odpowiednio licznej préby badawczej. Dotychczas jedynie w dwoéch przypadkach
autorzy badafi dokonali poréwnania trafnoSci klasyfikacji otrzymanych za pomoca
modeli skonstruowanych dla konkretnych branz oraz modelu, w ktérym specyfika
branzowa przedsigbiorstw nie zostata uwzgledniona (w dalszej czgsci opraco-
wania nazywanego ogélnym) [Hotda 2006, Juszczyk i Balina 2014]. Ze wzgledu
na wykorzystang metode szacowania btedu predykcji skonstruowanych modeli —
prosta metode podziatu (split sample method, holdout method) — na podstawie
wynikow zaprezentowanych w tych opracowaniach nie da si¢ jednoznacznie
stwierdzié, czy dzigki zastosowaniu modeli branzowych mozna uzyska¢ wigksza
zdolno$¢ predykeyjna niz w wypadku modeli ogélnych.

W artykule dokonano przegladu badan empirycznych zwigzanych z konstru-
owaniem modeli (klasyfikatorow), w ktérych uwzgledniono specyfike branz,
stuzacych do prognozowania upadfoSci przedsigbiorstw w Polsce. Oszacowano
oraz poréwnano zdolnoSci predykcyjne modeli dotyczacych poszczegdlnych
branz oraz modeli ogélnych opracowanych dla spétek akcyjnych. W tym celu
wykorzystano metode wielokrotnego reprébkowania (bootstrapping). Wyod-
r¢bniono takze te spoSrdd analizowanych wskaznikéw finansowych, ktére
w wypadku modeli skonstruowanych dla poszczegélnych branz moga zostaé
uznane za determinanty upadtosci spétek akcyjnych. Sprawdzono, czy determi-
nanty te sg rézne w poszczeg6lnych branzach gospodarki.

2. Przeglad literatury przedmiotu

W polskiej literaturze przedmiotu opracowywanie oddzielnych modeli predyk-
cyjnych dla poszczegdlnych sektoréw gospodarki zostato uznane za zasadne
m.in. przez P. Rybickiego [2002, s. 53] z uwagi na r6zne wymagania dotyczace
struktury aktywéw i pasywow w firmach z réznych branz, np. handlowej oraz
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produkcyjnej. B. Prusak [2011, s. 52] podkreslit z kolei, ze poszczeg6lne branze
gospodarki charakteryzuje odmienny poziom rozwoju oraz konkurencji, znaj-
duja si¢ one na innych etapach cyklu zycia sektoréw. Przedsiebiorstwa powinny
by¢ zatem oceniane za pomocg odmiennych wskaznikéw finansowych, ktérych
wartoSci Srednie oraz optymalne moga by¢ inne w wypadku réznych obszaréw
gospodarki. Zwrécit na to uwage réwniez J. Kitowski [2012, s. 267], ktéry
zauwazyl, ze czgstym btedem jest przypisywanie istniejacym juz modelom
uniwersalnosci sektorowe;j.

W ostatnich latach w polskiej literaturze przedmiotu opisywano pewne proby
skonstruowania modeli uwzgledniajacych specyfike branzowa badanych przed-
sigbiorstw, podejmowane z uwagi na zwickszenie si¢ dostgpu do danych finanso-
wych. T. Korol [2005] wykorzystal w tym celu dwa rodzaje sieci neuronowych:
jednokierunkowe wielowarstwowe oraz rekurencyjne. Probg uczacg stanowito
78 przedsigbiorstw produkcyjnych, spoSréd ktérych potowa byta zagrozona
upadfoScig. Dane finansowe pochodzity ze sprawozdaf finansowych dotyczacych
tych firm z lat 1998-2001. Sieci skonstruowano na dwa sposoby: uwzgledniajac
w budowie wszystkie 28 zmiennych oraz bioragc pod uwage tylko wybrane
zmienne, wyselekcjonowane na podstawie analizy macierzy korelacji. Zbudowane
modele charakteryzowaly si¢ wysokimi globalnymi wspétczynnikami trafnych
klasyfikacji w probie testowej (sktadajacej sie z 78 przedsiebiorstw): od 85,9% (na
dwa lata przed upadtoscia) do 98,72% (rok przed upadtoscia).

Drugim opracowaniem, o ktérym nalezy wspomnie¢, jest monografia A. Hotdy
[2006]. W opisanym w niej kompleksowym badaniu analizg objeto 374 przedsig-
biorstwa o r6znej formie prawnej. Zbior uczacy proby liczyt 262 podmioty, a grupe
testowg stanowito 112 firm. Reprezentowaty one trzy branze gospodarki: produk-
cyjng (EKD 10-36), budowlang (EKD 45) oraz handlowo-ustugowa (EKD 50-74).
W badaniu zastosowano trzy metody doboru zmiennych do modelu: regresje
krokowa, metode gtéwnych skfadowych i analize kroczaca, oraz cztery metody
prognozowania upadfoSci: liniowa analiz¢ dyskryminacyjna, regresje logistyczna,
sztuczne sieci neuronowe i drzewa decyzyjne. Korzystajac z trzech pierwszych
metod prognozowania, skonstruowano az 32 modele dla poszczegdélnych branz
gospodarki. Trafnos¢ klasyfikacji uzyskana w wypadku tych modeli wynosita
60-90%. Zadna z zastosowanych metod nie okazata si¢ pod tym wzgledem
wyraznie skuteczniejsza od pozostatych. Skonstruowano takze jeden model
z wykorzystaniem drzew decyzyjnych. Zbudowano go, opierajac si¢ na danych
finansowych firm branzy produkcyjnej. A. Hotda w swojej pracy zweryfikowat
takze zasadno$¢ konstruowania modeli dotyczacych poszczegdlnych branz. W tym
celu oszacowat dodatkowo modele ogdlne (skonstruowane na podstawie danych
dotyczacych wszystkich przedsigbiorstw tacznie). Ich zdolno$¢ prognostyczna
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okazala si¢ mniejsza od tej charakteryzujacej modele, w ktérych specyfika bran-
zowa zostata uwzgledniona.

Drzewa decyzyjne zostaty zastosowane przez A. Holde [2009] takze w celu
skonstruowania modelu dla branzy budowlanej. Sprawozdania finansowe wyko-
rzystane w badaniu pochodzity z lat 1999-2001 i dotyczyty 68 podmiotéw gospo-
darczych. Sposréd tych przedsigbiorstw wyodrebniono prébg uczaca, liczaca 48
obiektéw, oraz testowg — 20 pozostatych firm. Do budowy drzewa wykorzystano
12 wskaznikéw finansowych, z ktérych ostatecznie uwzglgdniono tylko dwa:
charakteryzujace rentowno$¢ oraz przeptywy pieniezne w dziatalnoSci inwesty-
cyjnej. Globalny wspétczynnik trafnych klasyfikacji uzyskanych z zastosowaniem
modelu na prébie testowej wynidst zaledwie 65%.

O potrzebie konstruowania modeli do prognozowania upadiosci z uwzglednie-
niem poszczegdlnych branz pisat takze S. Juszczyk [2010]. Efektem jego pracy
byt model zbudowany w odniesieniu do branzy ustug spedycyjnych. Do skonstru-
owania go wykorzystano liniowg analiz¢ dyskryminacyjng, sekwencyjny dobor
zmiennych obja$niajacych metodg regresji krokowej wstecz oraz dane finansowe
16 przedsigbiorstw (o§miu sprawnie funkcjonujacych oraz oSmiu, ktére oglo-
sity upadio§¢) z lat 2003-2007. Globalny wspétczynnik trafnych klasyfikacji
w wypadku tego modelu wyniést az 100%, nalezy jednak podkresli¢, ze zostat on
wyznaczony wylacznie na podstawie bardzo matej proby uczacej.

Kolejnym opracowaniem, w ktérym opisano konstruowanie modelu do progno-
zowania upadtoSci przedsiebiorstw z uwzglednieniem specyfiki branz, jest publi-
kacja E. Grzegorzewskiej [2011]. Zbudowata ona model logitowy na podstawie
informacji z lat 1996-2009 o 11 parach przedsigbiorstw rolniczych. Weryfikacje
trafno$ci klasyfikacji uzyskanych za pomocg modelu przeprowadzono na probie
uczacej. Globalny wspétczynnik trafnych klasyfikacji wynidst 93,8%.

Skonstruowania modeli do prognozowania upadtoSci przedsiebiorstw
réznych branz gospodarki podjety sie w ostatnich latach takze M. Potoczna oraz
O. Wisniewska [2013]. Przedmiotem ich zainteresowania byly sektory handlu,
przemystu oraz ustug. Probe badawcza stanowity 352 §rednie i duze firmy,
spoSrdd ktorych 102 znalazty sie w stanie upadtoSci. Autorki wykorzystaty
w badaniu liniowg analiz¢ dyskryminacyjng oraz regresje logistyczng. Warto
zaznaczy¢, ze zastosowano metode walidacji krzyzowej typu ,,pozostaw jedng
poza” (leave-one-out). Globalny wspétczynnik trafnych klasyfikacji w wypadku
tych modeli wynosit 67-87%. Autorki odrzucity postawiong hipotez¢ badawcza
o tym, ze w poszczegdlnych sektorach gospodarki odmienne czynniki wptywaja
na prawdopodobienstwo upadtoSci przedsiebiorstw.

Badanie dotyczace prognozowania upadloSci przedsigbiorstw w poszczegdl-
nych branzach gospodarki przeprowadzili réwniez S. Juszczyk oraz R. Balina
[2014]. Prébe badawcza stanowito 180 spélek z ograniczong odpowiedzialnoScig,
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reprezentujgcych trzy branze gospodarki: handel hurtowy zywnoScig, napojami
i wyrobami tytoniowymi (PKD 46.31.Z-46.39.Z), roboty budowlane zwigzane ze
wznoszeniem budynkéw (PKD 41.10.Z-41.20.Z) oraz transport drogowy towaréw
(PKD 49.41.Z). Badanie dotyczyto okresu 2007-2010 r. Autorzy skonstruowali
trzy modele dyskryminacyjne odnoszace si¢ do poszczegdlnych branz oraz jeden
model ogblny na podstawie danych dotyczacych 120 przedsigbiorstw. Trafno§¢
klasyfikacji ocenili na podstawie informacji o pozostatych 60 spétkach. Globalne
wspotczynniki trafnych klasyfikacji w prébie testowej w wypadku modeli opra-
cowanych z uwzglednieniem specyfiki branz okazaty si¢ wysokie: wynosity 85%
w odniesieniu do przedsigbiorstw z branzy budowlanej, 87,5% w odniesieniu do
spotek handlowych oraz 92,5% dla przedsigbiorstw transportowych. W wypadku
modelu ogdlnego trafno$¢ klasyfikacji wyniosta 77,5%. Zdaniem autoréw
$wiadczy to o zasadno$ci konstruowania dla polskich przedsigbiorstw modeli
odnoszacych sie do poszczegdlnych branz.

Kolejne badanie przeprowadzone na podstawie danych dotyczacych jedno-
rodnej grupy przedsigbiorstw zostato opisane w opracowaniu J. Pociechy,
M. Baryty oraz B. Pawetek [2015]. Prébe badawczg stanowito 7329 przedsig-
biorstw (w tym 182 firmy, w wypadku ktérych ogloszono upadio$¢) z branzy prze-
tworstwa przemystowego. Zasadniczym celem autoréw artykutu bylo sprawdzenie,
jaki wptyw na rezultaty badania ma zastosowanie losowej i nielosowej metody
doboru préby. W analizie wykorzystano cztery metody klasyfikacyjne: liniowg
funkcje dyskryminacyjng, model logitowy, sie¢ neuronowg oraz drzewo klasy-
fikacyjne. Globalne wspétczynniki trafnych klasyfikacji uzyskanych w wyniku
zastosowania oszacowanych modeli i nielosowej techniki doboru przedsigbiorstw
do préby wynosity 62,16—-89,58%. W wypadku losowego doboru firm wspoétczyn-
niki te przyjmowaty wartosci 71,43-95,83%. Na podstawie rezultatow badania
stwierdzono, ze w wiekszo§ci wypadkéw modele statystyczne charakteryzowaty
sie lepszymi zdolnoSciami prognostycznymi, gdy jako metode dobierania préby
stosowano losowanie niezalezne.

Specyfike branzowa przedsiebiorstw uwzgledniono takze w badaniu opisanym
w pracy B. Pawetek oraz D. Grochowiny [2017]. Dotyczyto ono zbilansowanego
(84 firmy) oraz niezbilansowanego (168 firm) zbioru przedsigbiorstw z sektora
przetworstwa przemystowego. Celem badania bylo zweryfikowanie przydatnoSci
stosowania podejScia wielomodelowego w prognozowaniu upadtosci przedsig-
biorstw w Polsce. Wykorzystano metody bagging, boosting, random subspaces
oraz random forests. Usrednione globalne wspéiczynniki btednych klasyfikacji
uzyskanych w wyniku zastosowania oszacowanych w badaniu modeli wynosity
21,1-35,5%. Rezultaty badania pozwolity wyciagnaé wniosek, ze zastosowanie
podejscia wielomodelowego moze przyczynic si¢ do poprawy zdolnoSci predyk-
cyjnej drzew klasyfikacyjnych.
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Jedynie w dwdch z przedstawionych publikacji podjgto probg poréwnania
trafnoSci klasyfikacji uzyskanych w wyniku zastosowania modeli ogdlnych
oraz modeli odnoszacych si¢ do poszczegdlnych branz [Hotda 2006, Juszczyk
i Balina 2014]. W obu wypadkach wykorzystano w tym celu wylacznie prosta
metode podziatu i uwzgledniono mato liczne proby testowe. A. Holda skonstru-
owat modele, korzystajac z danych finansowych przedsigbiorstw o réznej formie
prawnej, a S. Juszczyk oraz R. Balina wykorzystali wytacznie sprawozdania
finansowe spéfek z ograniczong odpowiedzialnoScig. W badaniach tych modele
opracowane dla poszczegdlnych branz charakteryzowaly si¢ wyzsza trafnoScig
klasyfikacji niz modele ogélne.

3. Metodyka badania®

W celu przeprowadzenia prezentowanego w artykule badania empirycznego
nalezato przygotowaé odpowiednig probe badawcza, w ktdrej bylyby reprezento-
wane dwie roztgczne populacje: przedsigbiorstw w zlej oraz dobrej kondycji finan-
sowej. Kryterium decydujacym o zaklasyfikowaniu przedsiebiorstw do pierwszej
grupy bylo ogloszenie przez odpowiedni sad ich upadtoSci. Do wyselekcjonowania
préby wykorzystano informacje zawarte w Internetowym Monitorze Sagdowym
i Gospodarczym. W ten sposéb zgromadzono dane finansowe dotyczace:

— 30 spétek akcyjnych prowadzacych dziatalno$¢ z zakresu budownictwa
(PKD 41.10-43.99.7),

— 30 spétek akcyjnych z branzy przetwdrstwa przemystowego (PKD 10.11—
33.20.2),

— 30 spétek akcyjnych, ktérych dziatalno$¢ zostata zaklasyfikowana jako
handel hurtowy i detaliczny (PKD 46.11-47.99.7).

Do kazdego z tych przedsigbiorstw zostata dobrana spétka akcyjna bedaca
w dobrej kondycji finansowej. Jako kryteria dopasowania poszczegdélnych par
przyjeto: sektor, dziatalno$¢ gtéwng oraz wielko§¢ aktywéw. Dane finansowe
spotek, w wypadku ktérych ogtoszono upadiosé, pochodzity ze sprawozdan
finansowych dotyczacych roku poprzedzajacego ten, w ktérym ztozono pierwszy
whniosek o ogloszenie upadtosci. Pochodzity one z lat 2000-2013. Sprawozdania
finansowe dobrze prosperujacych spétek dotyczyty tego samego okresu. Zrédtem
danych byty bazy firm Notoria Serwis i Bisnode Dun & Bradstreet oraz Monitor
Polski B.

W badaniach empirycznych obliczono i zastosowano 19 wskaznikéw finan-
sowych, charakteryzujacych rentowno$¢, ptynnos$¢ finansowa, strukture kapita-

* Wybrane wyniki badania zostaty przedstawione w pracy [Herman 2017].
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fowo-majatkowgq oraz sprawno$¢ dzialania przedsigbiorstw (tabela 1). Ich wyboru
dokonano na podstawie studidéw literatury przedmiotu — sg to wskazniki najcze-
Sciej uwzgledniane w modelach do prognozowania upadfoSci. Kierowano si¢ takze
dostepnoscig danych w sprawozdaniach finansowych spétek.

Do skonstruowania modeli do prognozowania upadtoSci przedsiebiorstw wyko-
rzystano liniowg analiz¢ dyskryminacyjng. Pomimo dynamicznego rozwoju metod
statystycznych jest ona wcigz bardzo popularna wdréd praktykéw biznesu.

Tabela 1. Wskazniki finansowe wykorzystane w badaniach

Wskaznik Formuta

ROA zysk netto/ aktywa

ROE zysk netto / kapitaty wiasne

ZB zysk brutto/ aktywa
A zysk ze sprzedazy / przychody ze sprzedazy
MZ zysk brutto/ przychody ze sprzedazy

MZ2 zysk netto / przychody ze sprzedazy

MZzO zysk operacyjny / przychody ze sprzedazy

KP kapitat pracujgcy / suma bilansowa

WBP majatek krétkoterminowy / zobowigzania krétkoterminowe

WSP (majatek obrotowy — zapasy) / zobowigzania krétkoterminowe

wPP (majatek obrotowy — zapasy — naleznoSci) / zobowigzania krétkoterminowe
Z0 zobowigzania ogétem /aktywa ogétem

ZD zobowigzania dfugoterminowe / aktywa ogétem

Kw kapitat wlasny / aktywa ogdétem

KWZ kapitat wlasny / zobowigzania ogétem

RN Srednia warto$¢ nalezno$ci/ przychody ze sprzedazy netto - 365

RZ Srednia warto$¢ zapaséw / przychody ze sprzedazy netto - 365
Rzob Srednia warto$¢ zobowigzaf / przychody ze sprzedazy - 365
Rakt Srednia warto$¢ aktywow / przychody ze sprzedazy - 365

Zrédto: opracowanie wlasne.

O jakosci skonstruowanego klasyfikatora decyduje poprawnos$¢ uzyskanych
dzieki niemu wynikéw dotyczacych przewidywania (prognozowania) przy-
naleznoSci obiektéw, w wypadku ktérych przynalezno$¢ ta nie jest znana, do
rozwazanych populacji. Miarg tak zdefiniowanej jakoSci moze by¢ warto$¢
btedu predykeji klasyfikatora. W §wiatowej literaturze przedmiotu opisano
badania empiryczne, ktérych celem byto przeprowadzenie analizy poréwnaw-
czej roznych metod szacowania btedu predykcji [Braga-Neto i Dougherty 2004;
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Wehberg i Schumacher 2004; Molinaro, Simon i Pfeiffer 2005; Kim 2009].
Dotyczyty one zwykle zastosowania klasyfikatoréw w medycynie. Wspdlny
dla wszystkich tych badan jest wniosek, ktéry mozna wyciggna¢ na podstawie
uzyskanych w nich wynikéw: estymatory bledu predykcji uzyskane za pomoca
prostych metod podziatu charakteryzuja si¢ najwyzsza zmienno§cig sposrod
wszystkich innych poddanych analizie. W literaturze przedmiotu podkresla
si¢, ze z prostej metody podziatu nalezy korzystaé tylko wtedy, gdy dysponuje
si¢ dostatecznie duzym zbiorem danych, ktéry pozwala na wyodregbnienie
odpowiednio licznych, niezaleznych zbioréw treningowego i testowego [Ripley
1996]. W badaniach dotyczacych polskiego rynku kapitatowego spelnienie tego
warunku jest bardzo trudne.

Z wczesniejszych badafi przeprowadzonych przez autora [Herman 2016]
wynika, ze w wypadku prognozowania upadtoSci spotek akcyjnych w Polsce esty-
matory btedu predykcji uzyskane za pomocg metod wielokrotnego reprobkowania
charakteryzujg si¢ najbardziej pozagdanymi wlasnoSciami. Metody nalezace do
tej grupy opierajg sie na generowaniu B préb typu bootstrap x*!, x*2 x*3 ..
x*Bw taki sposéb, ze kazda z nich powstaje poprzez n-krotne losowanie proste
ze zwracaniem obiektow z dostepnej proby n obiektéw [x,, x,, ... , x,]. Proby
te sg nastgpnie wykorzystywane jako proby treningowe. Obiekty niewylosowane
w kolejnych iteracjach stanowig probe¢ testowa. Na podstawie tak wyselekcjono-
wanych préb szacowany jest nastepnie prawdziwy btad predykcji (frue prediction
error). Definiowany jest on czgsto jako btad predykcji modelu skonstruowanego na
podstawie wszystkich n obiektdw, a nastgpnie przetestowanego na duzej i nieza-
leznej probie. W badaniu wykorzystano estymator btedu predykeji 0,632+, zapro-
ponowany przez B. Efrona i R. Tibshiraniego [1997].

4. Analiza zréznicowania wskaznikéw finansowych
w poszczegolnych branzach gospodarki

Wsrod zatozen przyjmowanych podczas konstruowania funkcji dyskrymi-
nacyjnej sa te dotyczace rozktadu normalnego oraz réwnosci wariancji w bada-
nych grupach. W pierwszym kroku analizy zweryfikowano hipotez¢ o tym, ze
obserwacja dotyczy populacji, w ktdérej wartoSci analizowanych wskaznikéw
majg rozktad normalny. W tym celu wykorzystano test Kotmogorowa-Smirnowa.
Okazato sig, ze jedynie w przypadku wartoSci trzech wskaznikéw (KP, ZO oraz
KW) dla spétek w dobrej kondycji finansowej oraz jednego wskaznika (WBP)
dla spétek, w wypadku ktérych ogtoszono upadio§é, zostato spetnione zatozenie
o rozktadzie normalnym. W kolejnym kroku za pomocg testu Levene’a zbadano
réwno$¢ wariancji wartoSci poszczegdlnych wskaznikéw w obu badanych popu-
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lacjach. Tylko w przypadku wartosci trzech wskaznikéw dotyczacych sprawnosci
dziatania (RN, RZ oraz Rakt) nie bylo podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej
moéwiacej o tym, ze w populacjach, z ktérych pochodza obiekty, wystepuje jedna-
kowa wariancja. W literaturze przedmiotu podkre§la si¢, ze niespelnienie zatozen
zwigzanych z liniowa analizg dyskryminacyjna nie pogarsza istotnie wynikow
uzyskanych za pomocg tej metody [Hand 1981, Hadasik 1998], dlatego pomimo
niespelnienia wymienionych zalozen zdecydowano o jej zastosowaniu.

W celu zweryfikowania, czy w wypadku poszczegdlnych branz gospodarki
Srednie wartosci wskaznikow dla spotek w dobrej kondycji finansowej oraz
tych w stanie upadtoSci r6znig si¢ istotnie statystycznie, wykorzystano niepa-
rametryczny test U Manna-Whitneya. Tylko w czterech przypadkach dotycza-
cych budownictwa: wskaznikéw ZD (p-value = 0,066), RN (0,636), RZ (0,451),
Rakt (0,953), czterech dotyczgcych przetwdrstwa przemystowego: ROE (0,067),
ZD (0,753), RN (0,092), RZ (0,081), oraz trzech dotyczacych handlu: ZD (0,094),
RN (0,121), RZ (0,132), nie mozna bylo uznac¢, ze przy poziomie istotnoSci réwnym
0,05 Srednie te r6znig si¢ w badanych populacjach. WartoSci statystyk dla spétek
z sektora przetworstwa przemystowego byly zdecydowanie wyzsze od pozostatych
poddanych badaniu.

Ostatnim krokiem wstgpnej analizy danych finansowych wykorzystanych
w dalszej czg$ci badania byto poréwnanie §rednich warto§ci wskaznikéw
finansowych spétek z poszczegdlnych branz gospodarki. W tym celu ponownie
zastosowano test U Manna-Whitneya. Badanie przeprowadzono oddzielnie dla
spotek w dobrej kondycji finansowej oraz spétek w stanie upadtosci. W wypadku
dobrze prosperujacych spoétek Srednie wartoSci dziewigciu wskaznikéw finan-
sowych (WSP, WPP, ZO, KW, KWZ, RN, RZ, RZob, Rakt) przy poziomie istot-
noSci réwnym 0,05 byty rézne w poszczeg6lnych branzach gospodarki. R6znice
Srednich wartoSci wskaznikéw finansowych wystgpowaty znacznie czesciej,
gdy analiza dotyczyta spétek w stanie upadtosci. Wylacznie w przypadku trzech
wskaznikéw finansowych: ROE, ZO oraz ZD, przy poziomie istotnoSci réwnym
0,05 nie mozna byto stwierdzié, Ze ich Srednie wartoSci sg r6zne w poszczegdlnych
branzach gospodarki.

Analogiczne wnioski wyciggnieto na podstawie weryfikacji hipotezy
o réwnosci median wartosci badanych wskaznikéw finansowych, do czego wyko-
rzystano test oparty na statystyce o rozktadzie chi-kwadrat. Stwierdzone réznice
moga $wiadczy¢ o potrzebie konstruowania odrgbnych modeli do prognozowania
upadtosci spétek akcyjnych poszczegdlnych branz gospodarki.
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5. Badanie zdolnoSci predykcyjnych modeli dotyczacych
poszczegolnych branz

Punktem wyjScia do skonstruowania oraz ocenienia zdolnosci predykcyjnych
klasyfikatoréow dotyczacych poszczegélnych branz byto przyjecie nastgpujacych
zatozen:

— zbudowane zostang osobne modele dla 60 spétek z kazdej analizowanej
branzy gospodarki,

— modele zostang skonstruowane na podstawie liniowej funkcji dyskrymina-
cyjnej oraz wskaznikéw finansowych przedstawionych w tabeli 1,

— przed procesem uczenia zostang usunigte te zmienne, ktére beda silnie skore-
lowane z pozostalymi (w wypadku ktérych wspétczynnik korelacji bedzie wyzszy
od 0,90),

— ocena bfedu predykcji zostanie przeprowadzona z wykorzystaniem estyma-
tora wielokrotnego reprébkowania 0,632+, liczba wylosowanych préb typu boot-
strap B = 50,

— zastosowang metodg doboru zmiennych do modelu bedzie wybdr pigciu
zmiennych, w wypadku ktoérych warto§¢ bezwzgledna statystyki ¢ dla testu porow-
nujacego Srednig warto§¢ wskaznikéw finansowych w badanych populacjach
bedzie najwyzsza.

Przyjmujac opisane zalozenia, oszacowano prawdziwy biad predykcji klasy-
fikatoréw dotyczacych poszczegdlnych branz. Wyniki przedstawiono w tabeli 2.

Tabela 2. Zdolno§¢ predykcyjna modeli dotyczacych poszczegdlnych branz

Branza
Wyszezegdlnienie budownictwo handel I;) rrzzztrrl/;)sr{sggg
Obiekty klasyfikowane ogétem 1064 1064 1064
Obiekty zaklasyfikowane poprawnie 821 749 950
— w dobrej kondycji finansowej 395 394 503
— w stanie upadioSci 426 355 447
Obiekty zaklasyfikowane biednie 243 315 114
— w dobrej kondycji finansowej 137 138 29
— w stanie upadtosci 106 177 85
Oszacowanie bfedu predykcji (w %) 21,86 27,67 10,45

Zrédto: opracowanie wlasne.

Z analizy danych zawartych w tabeli 2 wynika, ze najmniejszy oszacowany btad
predykcji dotyczy klasyfikatora skonstruowanego dla sektora przetwodrstwa prze-
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mystowego. Jest on o ponad 10 pkt proc. mniejszy niz w wypadku branzy budow-
nictwa oraz o ponad 17 pkt proc. mniejszy niz w wypadku handlu. Bledy predykcji
w odniesieniu do wszystkich trzech branz zostaty oszacowane na podstawie préby
testowej sktadajacej si¢ z 1064 obiektow. Jest to konsekwencja przyjecia zalozefi
dotyczacych generatora odpowiedzialnego za losowanie préb bootstrap. Takie
rozwigzanie umozliwia uSrednienie oszacowanego btedu predykcji modeli odno-
szacych sie do analizowanych branz. Sredni biad predykcji w wypadku modeli
dotyczacych poszczegdlnych branz wynosi w przyblizeniu 20%.

Celem badania jest poréwnanie zdolnoSci predykcyjnej modeli skonstruowa-
nych dla poszczegdlnych branz i modelu ogélnego, zbudowanego na podstawie
danych o wszystkich 180 spoétkach akcyjnych, konieczne jest zatem oszaco-
wanie bledu predykcji tego modelu. Przyjeto w tym celu te same zatoZenia co
poprzednio, z wyjatkiem pierwszego z nich. Oszacowania bigdu predykcji doko-
nano na dwa rézne sposoby: uwzgledniajac wszystkie 180 spdtek jednoczesnie
oraz biorgc pod uwage 100 wylosowanych podpréb obejmujacych 60 przedsie-
biorstw z dostepnej proby 180 spétek. Wyniki oceny zdolnosci predykcyjnych
modelu uzyskane pierwszym z wymienionych sposobéw przedstawiono w tabeli 3.

Tabela 3. Zdolno§¢ predykcyjna modelu ogélnego

Wyszczegdlnienie Liczba spétek
Spétki poddane badaniu ogétem 3278
Spoiki zaklasyfikowane poprawnie 2623
— w dobrej kondycji finansowej 1337
— w stanie upadfoSci 1286
Spoéiki zaklasyfikowane biednie 655
— w dobrej kondycji finansowej 302
— w stanie upadioSci 353
Oszacowanie bfedu predykcji (w %) 19.79

Zrédto: opracowanie wlasne.

Oszacowany btad predykcji byt mniejszy od Sredniego btedu predykcji modeli
dotyczacych poszczegdlnych branz (wynoszacego 20%). Na podstawie szczegdto-
wej analizy wynikéw klasyfikacji poszczegdlnych obiektéw wykazano ponadto,
ze model ogdlny trafniej klasyfikuje sp6tki z badanych sektoréw gospodarki niz
modele skonstruowane dla poszczegdlnych branz.

Narys. 1 przedstawiono, jak ksztattowaty sie wartosci biedu predykcji modeli
ogolnych dla kolejnych 100 wylosowanych podpréb obejmujacych 60 spétek
(oszacowane drugim z wymienionych sposobdw) na tle Sredniego btedu predykciji
modeli dotyczacych analizowanych branz.
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Rys. 1. Biad predykcji modeli ogélnych dla 100 kolejnych wylosowanych podpréb
na tle Sredniego btedu predykcji modeli dotyczacych poszczegélnych branz

Zrédto: opracowanie wlasne.

Wykorzystujac statystyke ¢, zweryfikowano hipotezg, Ze Sredni btad predykc;ji
dla 100 wylosowanych podpréb jest rowny wartoSci btedu oszacowanego dla
modeli dotyczacych analizowanych branz (tj. 20%). WartoS¢ statystyki testowej
wyniosta 1,546 przy poziomie istotnos$ci rownym 0,05, nie byto wiec podstaw do
odrzucenia tak sformutowanej hipotezy zerowe;.

Na podstawie uzyskanych wynikéw mozna zatem stwierdzi¢, ze modele doty-
czace poszczegdlnych branz nie charakteryzuja si¢ przecigtnie mniejszym btedem
predykcji, a tym samym wigkszg zdolno$cig predykcyjna, niz model ogdlny.
Gdy wskazniki finansowe spotek charakteryzowaty si¢ pozadanymi wlasno§ciami
statystycznymi, czyli wysoka mocg dyskryminacyjna, jak w wypadku przetwor-
stwa przemystowego, zaréwno modele ogdlne, jak i odnoszace si¢ do poszczegdl-
nych branz poprawnie prognozowaly ryzyko upadfosci tych podmiotdw.

6. Determinanty upadlo$ci spétek akcyjnych w wybranych
branzach gospodarki

W poprzedniej czgsci artykutu poréwnano zdolnos¢ predykcyjng modeli
dotyczacych poszczegdlnych branz oraz modelu ogdlnego, w ktérym nie zostata
uwzgledniona specyfika branzowa badanych przedsigbiorstw. Zgodnie z pode;j-
Sciem zaproponowanym przez B. Efrona [1983] oszacowano w ten sposéb praw-
dziwy btad predykcji klasyfikatoréw odnoszacych si¢ do danej branzy zbudowa-
nych na podstawie wyselekcjonowanej préby obiektéw.
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Pierwszy model uzyskano na podstawie proby sktadajacej si¢ ze spotek repre-
zentujacych sektor budownictwa. Opisano go réwnaniami w dwdch wersjach,
tj. niestandaryzowanej (W) oraz standaryzowanej (SW).

D(W)=-0,349 - WBP + 2,397 - MZO + 3,00 - KP + 0,403 - KWZ + 0,841 - KW - 0,419,
D(SW)=-0,303 - WBP + 0,293 - MZO + 0,664 - KP + 0,460 - KWZ + 0,231 - KW.

Model skonstruowano tak, ze dodatnie wartosci funkcji dyskryminacyjnej
$wiadczg o dobrej kondycji spétek, ujemne wartoSci wskazujg natomiast na
zta kondycje finansowa spotek, co decyduje o zaklasyfikowaniu ich do grupy
podmiotéw zagrozonych upadtoScia. Dodatnie wartosci wspétczynnikéw modelu
oznaczaja, ze im wyzsze s3 wartoSci tych wskaznikéw finansowych, tym mniejsze
jest prawdopodobiefistwo upadtosci spétek. Mozna wigc stwierdzi¢, ze wzrost
rentownoSci (mierzonej za pomoca wskaznika MZO) oraz ptynnosci (KP) przy-
czyniat si¢ do zmniejszenia ryzyka upadtosci analizowanych spétek. Podobnie
byto w wypadku wskaznikéw struktury kapitalowo-majatkowej: wzrost udziatu
kapitatu wtasnego (wzrost wartoSci wskaznikéw KW oraz KWZ) powodowat
zmniejszenie ryzyka upadiosci spotek. W wypadku wskaznika WBP ujemna
warto$¢ wspélczynnika modelu moze budzi¢ pewne zastrzezenia, w literaturze
przedmiotu czgsto jednak podkreSla si¢, ze pewien przedzial wartoSci wskaznikéw
ptynnoSci jest uznawany za wlasciwy (zbyt duze odstgpstwa od wartoSci naleza-
cych do tego przedziatu §wiadczg o ztej kondycji finansowej przedsigbiorstwa).

Drugi model do prognozowania upadfosci spétek akcyjnych zostat oszacowany
na podstawie danych finansowych dotyczacych podmiotéw reprezentujacych branze
przetworstwa przemystowego. Ponizej przedstawiono odpowiednie réwnania:

D(W)=1,293-ZB+4,169 - Z§-0432 - ZO + 0,696 - MZO + 0,322 - KWZ + 0,342,
D(SW)=0,218-ZB+ 0,492 -Z5-0,193 - ZO + 0,152 - MZO + 0458 - KWZ.

W tym przypadku, podobnie jak w poprzednim, wzrost rentownoSci (wskaz-
niki ZB, ZS oraz MZO) oraz wigkszy udziat kapitatu wtasnego w strukturze
kapitatowo-majatkowej (KWZ) wptynely na zmniejszenie prawdopodobiefistwa
upadtoSci. Odwrotna sytuacja wystepuje w wypadku zadtuzenia: im stopa zadtu-
zenia ogétem (wskaznik ZO) jest wyzsza, tym wigksze jest ryzyko upadtoSci
przedsigbiorstwa.

Trzeci model zostat skonstruowany na podstawie proby sktadajacej si¢ ze
spotek nalezacych do sektora handlu hurtowego oraz detalicznego. Zostal opisany
nastepujacymi réwnaniami:

D(W)=1,38-ROA +241-MZ2-0,364 - WBP - 0,111 - WSP + 0,577 - KWZ - 0,606,
D(W)=0,258 - ROA + 0,375 - MZ2 + 0,310 - WBP — 0,076 - WSP + 0,509 - KWZ.
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Z przedstawionych zalezno$ci wynika, ze wzrost rentownoSci, opisany za
pomoca wskaznikdw ROA i MZ2, oraz udziatlu kapitalu wlasnego w strukturze
kapitalowo-majatkowej zmniejsza ryzyko upadtoSci spotek. Jesli chodzi o wskazniki
ptynnosci, wzrost wartoSci wskaznika WBP wplywa na zmniejszenie prawdopodo-
biefstwa upadiosci firm, w wypadku wskaznika WSP jest natomiast przeciwnie.

Modele oszacowane na podstawie danych o spétkach reprezentujacych
poszczegollne sektory gospodarki sg skonstruowane na podstawie odmiennych
zestawow wskaznikéw finansowych. Jedynym wskaZnikiem wystepujacym we
wszystkich trzech modelach jest KWZ. Dzigki przyjetej metodzie doboru zmien-
nych stwierdzono, ze w poszczegdlnych branzach gospodarki inne wskazniki
finansowe sg istotne w prognozowaniu bankructwa rozpatrywanych spotek.

Oszacowanie biedow predykcji modeli dotyczacych poszczegdlnych branz
zgodnie z metodg wielokrotnego reprobkowania wymagato wylosowania 50 préb
typu bootstrap. Na ich podstawie 50-krotnie dokonywano doboru zmiennych
1 konstruowano odpowiedni model. Poddano analizie czesto§¢ doboru poszcze-
gblnych wskaznikéw finansowych do konstruowanych modeli wykorzystanych
do szacowania prawdziwego btedu predykc;ji klasyfikatoréw odnoszacych si¢ do
poszczegblnych branz (rys. 2—4).
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Rys. 2. Czestos¢ doboru poszczegdlnych wskaznikéw finansowych do konstruowanych
modeli wykorzystanych do szacowania bigdu predykcji w wypadku branzy budownictwa

Zrédto: opracowanie wlasne.

Z analizy danych przedstawionych na rys. 2—4 wynika, ze w wypadku kazdej
analizowanej branzy gospodarki czgsto§¢ doboru poszczeg6lnych wskaznikéw
finansowych do modeli uzytych do szacowania btedu predykcji byta rézna. Najmniej
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r6znych wskaznikéw finansowych wykorzystano w wypadku branzy budownictwa.
Podczas szacowania btedu predykcji odno$nie do branzy handlu dwa wskazniki
finansowe (RN i RZ) w ogoéle nie zostaty uwzglgdnione w konstruowanych mode-
lach. By uwidoczni¢ r6znice w czestoSci uzycia poszczegdlnych wskaznikéw finan-
sowych, pogrupowano je z uwzglednieniem obszaréw dziatalnosci spétek (rys. 5).
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Rys. 3. Czgstos¢ doboru poszczegdlnych wskaznikéw finansowych do konstruowanych
modeli wykorzystanych do szacowania biedu predykcji w wypadku branzy przetwdrstwa
przemystowego

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Rys. 4. Czgstos¢ doboru poszczegdlnych wskaznikéw finansowych do konstruowanych
modeli wykorzystanych do szacowania bigdu predykcji w wypadku branzy handlu

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Rys. 5. Czgstos¢ doboru poszczegdlnych wskaznikéw finansowych do modeli
z uwzglednieniem obszaréw dziatalnoSci spétek

Zrédto: opracowanie wlasne.

Jedyng cechg wspdlng modeli skonstruowanych w odniesieniu do badanych
branz gospodarki byto rzadkie wystgpowanie w nich wskaznikéw finansowych
okreSlajacych sprawno$¢ dziatania spétek. W wypadku przetworstwa przemy-
stowego oraz handlu najistotniejsze okazaly si¢ wskazniki rentowno$ci, podczas
gdy w wypadku budownictwa najwazniejszg role odgrywaly wskazniki charak-
teryzujace ptynnoS¢ oraz strukture kapitalowo-majatkowa spétek. Poréwnujac
modele dotyczace handlu oraz przetwdrstwa przemystowego, mozna stwierdzic,
ze czgsto§¢ doboru poszczegdlnych wskaznikéw finansowych dla spétek z tych
branz gospodarki byta bardzo podobna.

Czgstos¢ doboru poszczegdlnych wskaznikéw finansowych oraz postaé¢ modeli
dotyczacych poszczegdlnych sektorow Swiadczg o tym, ze determinanty upadtosci
spotek akcyjnych w Polsce sg inne w wypadku kazdej z branz gospodarki.
Zasadne jest zatem kontynuowanie badan zwigzanych z konstruowaniem modeli
do prognozowania upadto$ci z uwzglednieniem branz.

7. Podsumowanie

Przedstawione w artykule wyniki analizy dowodza, Zze modele odnoszace si¢
do poszczegdlnych branz nie charakteryzujq si¢ przecigtnie nizszg wartoscia btedu
predykcji, a tym samym wigkszg zdolnoscig prognostyczng, niz modele ogdlne.
Tylko w wypadku przetwdrstwa przemystowego btad predykcji modelu dotycza-
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cego tej branzy byt mniejszy od tego uzyskanego w wyniku zastosowania modelu
ogodlnego.

Dodatkowym celem przeprowadzenia badania byto ustalenie determinant
upadtoSci spétek akcyjnych w analizowanych branzach gospodarki. Wzigto
pod uwage zaréwno posta¢ modeli skonstruowanych dla poszczegdlnych branz,
jak i zmienne uzyte w modelach wykorzystanych do oszacowania wartoSci ich
prawdziwych bledéw predykcji. Na tej podstawie stwierdzono, Ze determinanty
upadtoSci spélek akcyjnych w Polsce sa rézne w poszczegdlnych branzach
gospodarki. Konstruowanie modeli do prognozowania upadtosci z uwzglednie-
niem branzy przedsiebiorstwa jest zatem zasadne, cho¢ nie zawsze prowadzi do
uzyskania modeli o istotnie wigkszej zdolnosci predykcyjne;j.

Na wyniki uzyskane w przedstawionym w artykule badaniu moglo wptyna¢
to, ze analizowane spétki akcyjne, nawet jeSli zostaty zaliczone do jednej branzy
gospodarki, czgsto prowadzity bardzo zréznicowang dziatalno$¢ (odpowiadajacy
réznym dziatom w klasyfikacji PKD). W ramach dalszych badan warto powtdrzy¢
analize, uwzgledniajac przedsigbiorstwa prowadzace bardziej jednorodng dziatal-
no$¢ gospodarcza zamiast brania pod uwage spéfek o takiej samej formie prawne;.

Opisane w pracy badania mozna réwniez rozszerzy¢, stosujac inng metodyke
przeprowadzania analizy. Warto przede wszystkim wykorzystaé¢ inne metody
prognozowania upadtoSci przedsigbiorstw, np. popularne ostatnio metody zali-
czane do migkkich technik obliczeniowych.
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Predicting Bankruptcy and the Industry Specifics of Joint-stock Companies
in Poland

Bankruptcy is a characteristic of every developed market economy. Numerous attempts
have been made to predict it. One way this has been done in research is by building
models which are based on the characteristics of the industry companies operate in.
Due to the difficulty of gathering a large enough research sample, Polish researchers
rarely try to build models for certain industries. This article reviews the empirical
research related to this issue. The first aim of empirical research is to compare predic-
tion errors of both industry and general models. The second was to define the determi-
nants of joint-stock company bankruptcy in particular industries. Empirical studies were
conducted on 180 joint-stock companies in the Polish capital market. Calculations
were performed using the bootstrapping method and multivariate discriminant analysis.

Keywords: bankruptcy, predicting, discriminant analysis, industry specifics.
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1. Wprowadzenie

Jedno z kluczowych pytan badawczych formutowanych w obszarze makroeko-
nomii dotyczy przyczyn wzrostu gospodarczego. Poszukuje si¢ w tym przypadku
przede wszystkim czynnikéw o uniwersalnym charakterze, odznaczajacych si¢
statoScig zaréwno w czasie, jak i w przestrzeni. W wigkszoSci modeli wzrostu
gospodarczego podstawowym czynnikiem tego wzrostu jest akumulacja kapitatu
rzeczowego. W modelach neoklasycznych przyjmuje si¢ zatozenie malejacej kran-
cowej produktywnosci tego kapitatu, przy jednoczesnej egzogenicznosci zasobow
pracy oraz postgpu technicznego. W modelach wskazujacych na endogeniczny
charakter wzrostu gospodarczego zatozenie to jest uchylane!, a ich twércy wska-
zuja zroéznicowane czynniki powodujace dodatnie efekty skali poszczegdlnych
rodzajéw kapitatu [Batog 2010]. Istotna rola kapitatu rzeczowego podkreSlana jest
réwniez w teoriach rozwoju regionalnego, wedtug ktérych niski zaséb i wysoki
zwrot z kapitatu w krajach mniej rozwinigtych, w potaczeniu z malejaca produk-
tywnoScig kapitatu w krajach bardziej rozwinigtych, jest gléwna przyczyng jego
przeptywu oraz szybszego wzrostu gospodarczego tych pierwszych?. Jezeli
zjawisko to ma charakter dlugookresowy, to powinno prowadzi¢ do zbieznoSci
facznej produktywnosci czynnikéw produkcji oraz konwergencji realnej [Tsionas
2000, s. 297]. Warto jednak zauwazy¢, ze jezeli gtéwna determinantg konwergencji
realnej jest technologia, a nie kapitat, to obserwujemy wéwczas wytacznie konwer-
gencj¢ dochodowg o charakterze klubowym [Nowak 2006, s. 253].

Precyzyjne okreSlenie relacji migdzy poziomem i zmianami kapitatu rzeczo-
wego a wzrostem gospodarczym nie jest zadaniem tatwym. Nie tylko ze wzgledu
na trudnoSci zwigzane z konstrukcja odpowiednich modeli, lecz réwniez z powodu
ograniczen wystepujacych w procesie pomiaru produktywnosci kapitatu. O ile jest
to stosunkowo mato skomplikowane na poziomie firm, o tyle zdecydowanie wiecej
probleméw spotykamy w tym zakresie na poziomie sektorowym, a najwigksze
trudno$ci pojawiajg si¢ w przypadku pomiaru dokonywanego w skali calej gospo-
darki [Technology... 1998, s. 44]3.

Znaczenie kapitatu rzeczowego nalezy rozpatrywaé w dwoch aspektach —
pierwszy to istniejacy zasob kapitatu, a drugi jego produktywno$¢. W pierwszym
przypadku obserwujemy w krajach Unii Europejskiej staty wzrost. Srednie tempo
zmian w latach 2000-2014 dla catej UE wyniosto 3,3%, a w poszczegolnych

! PodkreSla si¢ m.in., ze zmiany zasob6w kapitatu rzeczowego determinujg szybkos§¢ postepu
technicznego, ktdry jest gféwnym czynnikiem wzrostu gospodarczego [Boskin i Lau 2000, s. 3].

2 ZaleznoSci te nie zawsze znajdujg jednak potwierdzenie w wynikach prowadzonych badafi —
zob. np. [Gourinchas i Jeanne 2013].

3 Zjawisko to odnosi si¢ réwniez do pomiaru wydajnosci pracy.
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krajach wahato si¢ od 2,4% dla Niemiec do 9,9% w przypadku Estonii. Nieco trud-
niej jest okresli¢ produktywnos¢ tego czynnika produkcji. W tym celu najczgsciej
wykorzystuje si¢ funkcje produkcji. To narzedzie ekonometryczne zostato rowniez
zastosowane w niniejszym badaniu. Podstawowym celem pracy byta analiza ksztat-
towania si¢ produktywnoSci kapitatu rzeczowego (niefinansowego) w krajach Unii
Europejskiej w latach 2000-2014*. Skonstruowane modele pozwolity ocenié nie
tylko, jakie tendencje obserwujemy w badanym okresie w poszczegdlnych krajach,
lecz réwniez zmian¢ poziomu produktywnosci kapitatu w catej Unii Europejskiej,
wskazujac jednoczes$nie wplyw ostatniego kryzysu gospodarczego na to zjawisko.
Opierajac si¢ na wykorzystanych narzedziach badawczych, weryfikacji poddano
dwie hipotezy. Pierwsza zaktada, ze kraje Unii Europejskiej charakteryzuje zr6zni-
cowanie produktywnoSci niefinansowego kapitatu rzeczowego oraz, jak wskazuje
neoklasyczna teoria wzrostu, poziom tej zmiennej jest wyzszy w grupie krajow
mniej rozwinigtych, posiadajacych nizszy poziom kapitatu przypadajgcego na
jednego zatrudnionego. Druga hipoteza jest odzwierciedleniem endogenicznych
teorii wzrostu i zaktada, ze wyzsza dynamika wzrostu kapitatu rzeczowego odzna-
czajg si¢ kraje o wyzszym poziomie jego produktywnosSci.

2. Metoda badawcza

Podstawowym narzgdziem badawczym zastosowanym w pracy bylfa jedno-
czynnikowa funkcja produkcji w ujeciu dynamicznym i przekrojowym?®. Analiza
w ujeciu dynamicznym pozwolita na zbadanie, jak ksztaltowata si¢ produktyw-
no$¢ niefinansowego majatku trwatego w poszczegdlnych panstwach Unii Euro-
pejskiej, a ujecie przekrojowe umozliwito przeprowadzenie analizy dla catej UE
w badanym okresie. Funkcja produkcji w ujeciu dynamicznym ma postac:

WDB, = o, - NMT;"i- ", )
gdzie:

WDB,, — warto$¢ dodana brutto w i-tym panstwie w 7-tym roku,

NMT,, - niefinansowy majgtek trwaty w i-tym pafistwie w ¢-tym roku,

a,; — produktywnos$¢ majatku trwatego w i-tym panstwie rozumiana jako jego
elastycznos¢.

4 Obszerne studium badawcze dotyczace weryfikacji neoklasycznej hipotezy o malejacej kraf-
cowej produktywnoSci kapitatu oraz wyjasniajace réznice w poziomie tej zmiennej wystepujace
w probie 84 krajow w okresie 19802011 stanowi praca [Nell i Thirlwall 2014].

3 Por. model zaproponowany w pracy [Nell i Thirlwall 2014, s. 12], w ktérym krancowa pro-

duktywno§¢ kapitatu jest traktowana jako zmienna zalezna, oraz metodologi¢ rachunku produk-
tywnoS$ci KLEMS stosowana w Unii Europejskiej [Jager 2016].
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Szacujac model dany réwnaniem (1) nalezy pamietaé, ze wystgpowanie zblizo-
nych trendéw obu zmiennych moze powodowac efekt w postaci regresji pozorne;.
W celu identyfikacji tego zjawiska sprawdzono, jak zachowuja si¢ rozwazane
modele po wprowadzeniu zmiennej czasowej t. Z dwoma wyjatkami (dla Danii
i Grecji), wprowadzenie zmiennej czasowej nie poprawito wynikéw, a czesto
wrecz je pogorszyto, powodujac dodatkowo wystgpowanie autokorelacji sktadnika
losowego (Szwecja, Polska).

Funkcje produkeji w ujeciu przekrojowym przedstawia rownanie:

WDB, = o, - NMT"- ", )
gdzie:

WDB , — warto$¢ dodana brutto w -tym roku w i-tym panstwie,

NMT , — niefinansowy majatek trwaty w z-tym roku w i-tym panstwie,

a,, — produktywno$¢ majgtku trwatego w 7-tym roku rozumiana jako jego
elastycznos¢.

Nalezy zaznaczy¢, ze klasyczna funkcja produkcji, oprécz badania produk-
tywnoSci majatku trwatego, umozliwia takze oceng produktywnoSci zatrudnienia.
Podczas prowadzonych analiz okazato si¢ jednak, ze wprowadzenie do modelu
zatrudnienia spowodowato znaczne pogorszenie jako$ci modeli, co wynikato
przede wszystkim ze wspétliniowoSci tych zmiennych oraz zmiany tendencji
ksztattowania si¢ zatrudnienia w okresie pokryzysowym.

3. Wyniki empiryczne

Dane wykorzystane w badaniu dotycza 21 panstw Unii Europejskiej i obej-
muja okres 2000-2014. Ich zZrédiem jest baza danych Eurostatu. Z powodu
wystepujacych brakéw danych w analizach nie zostaly uwzglednione: Bulgaria,
Chorwacja, Hiszpania, Irlandia, Malta, Rumunia oraz Stowacja. Warto$¢ dodana
brutto pochodzita z tablicy ,,Gross value added and income by A*10 industry
breakdowns” (http://appsso.eurostat.ec.europa.eu/nui/submitViewTableAction.do,
data dostepu: 11.01.2017), a warto$¢ niefinansowego majatku trwalego — z tablicy
,Balance sheets for non-financial assets” (http://appsso.eurostat.ec.europa.eu/nui/
submitViewTableAction.do, data dostgpu: 11.01.2017).

W pierwszej kolejnoSci przeanalizowano produktywnos$é niefinansowych
aktywéw trwatych za pomocg modelu opisanego réwnaniem (1) w poszczegdlnych
panstwach w latach 2000-2014. Oceny parametru o, dla poszczeg6lnych pafistw
przedstawiono na rys. 1.
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Rys. 1. Produktywnos¢ niefinansowego majatku trwatego w krajach Unii Europejskiej
w latach 20002014

Zrédto: obliczenia i opracowanie wtasne na podstawie danych Eurostatu.

Oceny parametréw o, wraz z miarami pozwalajgcymi ocenic istotno$¢ para-
metréw strukturalnych, stopien dopasowania modeli do danych empirycznych oraz
wystepowanie autokorelacji sktadnika losowego przedstawiono w tabeli 1.

Uzyskane wyniki potwierdzaja teori¢ méwigca o wyzszej produktywnosci
majatku trwatego w krajach nizej rozwinietych (najwyzszg produktywno$¢ zaob-
serwowano w Polsce, Litwie, Czechach, L.otwie i na Wegrzech, a najnizsza — we
Witoszech, Francji, Portugalii, Wielkiej Brytanii i Szwecji). W Polsce byta ona
w badanym okresie najwyzsza — zwigkszenie zasobow niefinansowego majatku
trwatego o 1% powodowalo przecigtny wzrost warto$ci dodanej brutto o 1,32%.
We Wioszech z kolei jednoprocentowy wzrost tej zmiennej powodowal przecigtny
wzrost wartoSci dodanej brutto o niecale 0,49%. Mozemy zauwazy¢, ze w poszcze-
gblnych pafistwach Unii Europejskiej w badanym okresie wystepowato bardzo
duze zr6znicowanie produktywnoSci niefinansowego majatku trwatego®. Para-
metry strukturalne wszystkich przedstawionych modeli byty istotne statystycznie.

¢ Jak wskazuja dotychczasowe wyniki badan dotyczacych przyczyn migdzynarodowego zréz-
nicowania produktywnos$ci kapitatu, jest ono przede wszystkim skutkiem réznic w poziomie: edu-
kacji, wydatkéw rzadowych, potozenia geograficznego, dynamiki eksportu, otwarto$ci gospodarki,
wolnoSci politycznej oraz makroekonomicznej stabilnoSci [Nell i Thirlwall 2014].
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Dopasowanie modeli byto wysokie i zawierato si¢ w przedziale od 72% dla Grecji
do 99,3% dla Belgii. Niestety, w szeSciu przypadkach wystepowala autokorelacja
sktadnika losowego (dla Czech, Grecji, Wegier, Stowenii oraz Wielkiej Brytanii).
Takze w dziewigciu na 21 przypadkéw warto§¢ wspéiczynnika determinacji
liniowej byla wyzsza od wartoSci statystyki Durbina-Watsona, co moze sugerowac
istnienie regresji pozorne;j.

Tabela 1. Podstawowe statystyki dla modelu (1)

Kraj &, D(¢d,,) t Wartosé p | R® (w %) D-W
Austria 0,794 0,027 29,246 0,0000 98,50 0,803
Belgia 0.853 0,020 43,618 0,0000 99,32 1,012
Cypr 0,764 0,023 32,669 0,0000 98,80 0,999
Czechy 1,136 0,028 40,339 0,0000 99,21 0,550
Dania 0,983 0,033 29,747 0,0000 98,55 0,722
Estonia 0,874 0,034 25,584 0,0000 98,05 1,279
Finlandia 0,747 0,038 19,812 0,0000 96,79 1,266
Francja 0,604 0,015 40,439 0,0000 99,21 1,040
Grecja 0,833 0,145 5,765 0,0001 71,88 0,163
Holandia 0,869 0,037 23,249 0,0000 97,65 1,087
Litwa 1,237 0,035 35,274 0,0000 98,97 1,439
Luksemburg 0,952 0,040 23,717 0,0000 9774 1,143
Lotwa 1,133 0,073 15,614 0,0000 94,94 0,896
Niemcy 0,842 0,043 19,705 0,0000 96,76 1,265
Polska 1,320 0,051 25916 0,0000 98,10 1,235
Portugalia 0,654 0,027 23815 0,0000 97,76 1,057
Stowenia 0,877 0,062 14,113 0,0000 93,87 0,461
Szwecja 0,734 0,037 19,827 0,0000 96,80 1,383
Wegry 1,111 0,082 13,618 0,0000 93.45 0,436
Wielka Brytania 0,667 0,097 6,880 0,0000 78,45 0,635
Witochy 0,488 0,044 11,126 0,0000 90,50 0423

Oznaczenia: @, — ocena produktywnosci majatku trwatego w i-tym pafistwie, D(&,,) — btad
standardowy, ¢ — warto$¢ statystyki z-Studenta, R? — wspétczynnik determinacji liniowej,
D-W — warto$¢ statystyki Durbina-Watsona.

Zrédto: obliczenia i opracowanie wiasne na podstawie danych Eurostatu.

Interesujace okazato si¢ réwniez badanie zmian produktywnoSci niefinanso-
wego majatku trwatego w analizowanych panstwach Unii Europejskiej w kolej-
nych latach. Uzyskane wyniki zobrazowano na rys. 2.
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Rys. 2. Produktywno$¢ niefinansowego majatku trwatego w Unii Europejskiej
w latach 2000-2014

Zrédto: obliczenia i opracowanie wtasne na podstawie danych Eurostatu.

Oceny parametréw o, wraz z miarami pozwalajgcymi ocenic istotno$¢ para-
metréw strukturalnych oraz stopien dopasowania modeli do danych empirycznych
przedstawiono w tabeli 2.

Analizujac wyniki przedstawione na rys. 2 mozemy stwierdzi¢, ze w badanym
okresie produktywno$¢ majatku trwatego malata, lecz jej zmiany nie byly
znaczgce (w 2001 r. ocena parametru o, byta najwyzsza i wyniosta 1,033,
a w 2011 r. najnizsza i réwna 0,999)". Oznacza to, ze w 2001 r. w Unii Europe;j-
skiej przyrost niefinansowego majatku trwatego o 1% powodowat §redni przy-
rost wartoSci dodanej brutto o 1,03%, a w 2011 r. — o niecaty procent. Widaé
takze, ze do 2008 r. produktywnoS¢ ta w niewielkim stopniu malata, a po tym
roku oscylowata woko6t wartoSci 1,0058. Podobnie jak dla ujgcia dynamicznego,
takze w ujeciu przekrojowym wszystkie parametry strukturalne byly statystycznie
istotne, a dopasowanie modeli wynosito ponad 97%.

7 Jednocze$nie obserwowana byta lustrzana tendencja w przypadku TFP mierzonej wartoScig
oceny wyrazu wolnego, ktéra do 2008 r. rosta, a nastgpnie ustabilizowata si¢ na pewnym poziomie.

8 Uzyskane wyniki s rozbiezne z wynikami zaprezentowanymi w pracy [Gehringer 2013],
w ktorej wskazuje si¢ pozytywny wptyw liberalizacji przeptywoéw finansowych, bedacej skutkiem
integracji europejskiej, na wzrost gospodarczy i wzrost produktywnoS$ci kapitatu rzeczowego.
Wykazujg jednoczes$nie podobienstwo do rezultatéw uzyskanych w pracy [Montes-Solla, Faifia
i Lopez-Rodriguez 2015], w ktdrej stwierdzono spadek produktywnoS$ci kapitatu w Hiszpanii
w latach 1989-2010.
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Tabela 2. Podstawowe statystyki dla modelu (2)

Rok &, D(6,,) t Warto$é p R* (W %)
2000 1,032 0,013 80,927 0,0000 97,12
2001 1,033 0,010 102,006 0,0000 97,68
2002 1,023 0,009 110,307 0,0000 97,82
2003 1,017 0,009 114,305 0,0000 97,87
2004 1,016 0,009 119,049 0,0000 97,94
2005 1,010 0,008 119,024 0,0000 97,90
2006 1,009 0,010 99,754 0,0000 9745
2007 1,003 0,010 100,004 0,0000 97,39
2008 0,999 0,010 98,712 0,0000 97,31
2009 1,008 0,010 96,793 0,0000 97,30
2010 1,009 0,011 94,283 0,0000 97,25
2011 0,999 0,011 92,303 0,0000 97,15
2012 1,000 0,011 90,261 0,0000 97,09
2013 1,004 0,011 95,462 0,0000 97,24
2014 1,002 0,009 111,647 0,0000 97,64

Oznaczenia: 6,, — ocena produktywnosci majatku trwatego w 7-tym roku, D(@,,) — btad
standardowy, ¢ — warto$¢ statystyki z-Studenta, R? — wspétczynnik determinacji liniowe;.

Zrédto: obliczenia i opracowanie wtasne na podstawie danych Eurostatu.

Nastepnie zbadano poziom niefinansowego majatku trwatego przypadajacego
na jednego zatrudnionego (czyli techniczne uzbrojenie pracy) w ostatnim badanym
roku. Pozwolito to wyrézni¢ dwie grupy panstw — pierwsza utworzyty panstwa
o wartoS$ci technicznego uzbrojenia pracy ponizej 200 tys. euro na zatrudnionego,
a drugg grupe — panstwa o wartoSci tego wskaznika powyzej 200 tys. euro na
zatrudnionego (zob. tabela 3).

W drugiej grupie wystepowaty pafistwa bedgce na wyzszym poziomie rozwoju
spoteczno-ekonomicznego, z jednym wyjatkiem, ktdry stanowita Wielka Brytania.
Spowodowane jest to specyfika brytyjskiej gospodarki, w ktérej znacznie wigksza
rol¢ odgrywaja aktywa finansowe. Udzial aktywdéw finansowych w aktywach
ogétem w Wielkiej Brytanii byt najwigkszy (poza niewielkimi i raczej niety-
powymi gospodarkami Luksemburga i Cypru) i wynosit w 2014 r. ponad 88%
(dla przyktadu w gospodarkach podobnej wielko§ci — niemieckiej, francuskiej
1 wloskiej — udziaty te wynosity, odpowiednio, 71,3%, 78% i 68,4%).

Obie grupy pafistw réznity si¢ zasadniczo pod wzgledem tempa zmian naktadéw
brutto na Srodki trwate. W tabeli 4 przedstawiono zmiang¢ naktadéw brutto na
Srodki trwale w catym badanym okresie oraz w okresie przedkryzysowym.
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Tabela 3. Pafistwa Unii Europejskiej wedtug poziomu niefinansowego majatku trwatego
przypadajacego na jednego zatrudnionego

Grupa 1 Grupa 2
Cypr Austria
Czechy Belgia
Estonia Dania
Grecja Finlandia
Litwa Francja
Lotwa Holandia
Polska Luksemburg
Portugalia Niemcy
Stowenia Szwecja
Wegry Witochy
Wielka Brytania -

Zrédto: opracowanie wiasne.

Tabela 4. Wzgledna zmiana naktadéw brutto na Srodki trwale (w %)

Wzgledna zmiana nakfadéw brutto
Grupa
2008/2000 2014/2000
1 1414 734
2 38,7 38,2

Zrédto: opracowanie wlasne.

Mozna zauwazy¢, ze od poczatku badanego okresu do poczatku kryzysu
finansowego naktady brutto na Srodki trwale w pierwszej grupie zwigkszyly si¢
o ponad 140%, a w krajach z grupy drugiej wzrost ten ksztattowat si¢ na poziomie
prawie 39%. Z kolei jezeli weZmiemy pod uwage caty badany okres, to okazuje
si¢, Zze w pierwszej grupie nakfady brutto na Srodki trwate zwigkszyly si¢ o 73%,
a w grupie drugiej — o 38%. Swiadczy to o tym, ze po kryzysie w pierwszej grupie
krajéw nastapit znaczacy spadek inwestycji w Srodki trwalte, a w grupie drugie;j
utrzymywaly si¢ one na wzglednie statym poziomie.

Interesujaco przedstawia si¢ rowniez zalezno$¢ produktywnosci majatku
trwalego przypadajacego na jednego zatrudnionego od jego poziomu (rys. 3).
W pierwszej grupie rozwazana zalezno$¢ byta ujemna, a w drugiej grupie dodatnia.
Potwierdza to teori¢ malejacej kraficowej produktywnos$ci kapitatu dla panstw
o niskim poziomie aktywOw oraz teori¢ wzrostu endogenicznego dla panstw
o wysokim poziomie aktywow, ktéra zaktada brak malejacej kranicowej wydajnosci
kapitatu ze wzgledu na inne czynniki wywotujace dodatnie efekty skali.
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Rys. 3. Zalezno$¢ miedzy produktywnoscia (2000-2014) a poziomem niefinansowego
majatku trwatego przypadajgcego na jednego zatrudnionego (warto$¢ majatku z 2014 r.,
w tys. euro) w krajach Unii Europejskiej

Zrédto: obliczenia i opracowanie wtasne na podstawie danych Eurostatu.

Zalezno$¢ miedzy dynamika nakladéw brutto na Srodki trwale a poziomem
niefinansowego majatku trwatego przypadajacego na jednego zatrudnionego
przedstawiono na rys. 4. Ujemna zalezno$¢ migdzy dynamika naktadéw brutto
na Srodki trwalte a poziomem niefinansowego majatku trwatego przypadajacego
na jednego zatrudnionego wystapita dla pierwszej grupy krajéow, co ponownie
potwierdza teori¢ méwigca o wigkszym naptywie kapitatu do krajow o jego niskim
relatywnym poziomie. Z kolei w grupie drugiej zaleznoS¢ ta byta dodatnia, co
réwniez potwierdza teori¢ wzrostu endogenicznego. Powyzsze wyniki sugeruja
wystepowanie innych determinant naptywu kapitatu w krajach charakteryzujacych
si¢ wyzsza intensywnoscia kapitalowag w poréwnaniu z krajami, w ktdrych obserwu-
jemy nizszy poziom kapitatu rzeczowego przypadajacego na jednego zatrudnionego.
Poniewaz jedng z determinant moze by¢ koszt pracy, analizie poddano zalezno§¢
migdzy ta zmienna a dynamika naktadéw brutto na Srodki trwate (zob. rys. 5).

W tym przypadku badane kraje Unii Europejskiej réwniez mozna podzieli¢
na dwie grupy. Pierwszg stanowity panstwa o kosztach pracy ponizej 15 euro
za godzing, a drugg pafstwa o kosztach pracy powyzej 20 euro za godzing.
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Rys. 4. Zalezno§¢ migdzy dynamika naktadéw brutto na §rodki trwate (2000-2014)
a poziomem niefinansowego majatku trwatego przypadajacego na jednego zatrudnionego
(warto§¢ majatku z 2014 r., w tys. euro) w krajach Unii Europejskiej

Zrédto: obliczenia i opracowanie whasne na podstawie danych Eurostatu.
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Rys. 5. Zalezno$¢ miedzy kosztem pracy (w euro, ceny stale z 2005 r.) a dynamika
naktadow brutto na Srodki trwate: a) w latach 2000-2008 i b) w latach 2000-2014

Zrédto: obliczenia i opracowanie whasne na podstawie danych Eurostatu.
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W latach 20002008 widoczna byta ujemna zalezno$¢ migdzy rozpatrywanymi
zmiennymi, ktéra nastgpnie na skutek kryzysu gospodarczego zostata nieco
znieksztatcona, poniewaz wyzszy poziom ryzyka inwestycyjnego spowodowat
zmniejszenie dynamiki migracji kapitatu do krajéw o nizszym poziomie
rozwoju (por. tabela 4).

4. Wnioski

W ostatnich kilkunastu latach obserwujemy zmniejszanie si¢ kraficowej
produktywnosci kapitatu niefinansowego w krajach Unii Europejskiej. Produk-
tywno§¢ ta utrzymuje si¢ jednocze$nie na wyzszym poziomie w nowych krajach
cztonkowskich, ktére charakteryzuja si¢ réwniez szybszym naptywem kapitatu
rzeczowego oraz nizszg wartoscig bazowa. Uzyskane wyniki sg zgodne ze sfor-
mutowanymi hipotezami badawczymi. Analiza zalezno$ci migdzy produktywno-
$cig kapitatu niefinansowego i jego dynamika wskazuje na brak tej zaleznosci
w przypadku uwzglednienia wszystkich krajow Unii Europejskiej oraz jej wyste-
powanie w wydzielonych grupach krajow. Zjawisko to moze by¢ ttumaczone
m.in. odmiennym poziomem kosztéw pracy charakteryzujagcym poszczegdlne
kraje. Jednoczes$nie warto zauwazy¢, ze wystgpowanie swego rodzaju klubowe;j
produktywnoSci kapitalu wskazuje na odmienng role czynnikéw decydujacych
o zachodzeniu konwergencji realnej. W krajach o nizszym poziomie kapitatu
przypadajacego na jednego zatrudnionego decydujace znaczenie majg akumulacja
i produktywno$¢ kapitatu, podczas gdy w grupie krajow o wyzszym poziomie
rozwoju znaczenie ma przede wszystkim stosowana technologia. Oceniajac ksztat-
towanie si¢ produktywnoSci w krajach UE, nalezy jednocze$nie uwzglednic, ze
wplyw na przedstawione wyniki moze mie¢ wybrany okres analizy, obejmujacy
spowolnienie wzrostu gospodarczego oraz zmiany przeptywu kapitatu wywotane
ogdlnoSwiatowym kryzysem.
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An Econometric Analysis of Capital Productivity in the European Union
(Abstract)

The paper presents the results of an analysis of capital productivity in the member
countries of the European Union in the years 2000-2014. On the basis of a one-factor
production function, changes in this variable were calculated for both time series and cross-
section data. This enabled the identification of regularities both in particular countries and
the EU as a whole. Those regularities included the significant influence of the economic
crisis which began in 2008, the attendant blow to capital productivity of capital in the
Member States and the large differences in this measure in the international dimension.
The paper’s conclusions can be used by investors, whose decisions are based on the analy-
sis of returns on invested capital. More generally, they may also inform about the future
directions of capital flows and, as a consequence, about changes in EU employment levels.

Keywords: capital productivity, production function, European Union, econometric
modelling.
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1. Wprowadzenie

Starzenie si¢ spoteczefistw jest coraz bardziej widoczne w wigkszoSci krajow
Unii Europejskiej. Mediana wieku w krajach Unii (UE 27) w ciggu 23 lat wzrosta
z 35,2 roku w 1990 r. do 41,5 roku w 2012 r., dla Polski odpowiednio z 32,2 do
38,4 [Rozwiqzania... 2013, s. 21]. Wedtug stanu na 2012 r. Srednio w UE 27 az
44,1% populacji w wieku produkcyjnym stanowity osoby w wieku niemobilnym
(45-64 lat), w Polsce odpowiednio 42,5%. Dodatkowo coraz wigkszy udziat
w ogoéle ludnosci stanowig osoby w wieku poprodukcyjnym. Zgodnie z dtugo-
okresowymi prognozami demograficznymi dla Polski nastepowaé bedzie szybkie
pogarszanie si¢ sytuacji w tym zakresie (por. rys. 1).

400000 300000 200000 100000 0 100000 200000 300000 400000
Mezczyzni Kobiety
B 2016r. B 20357+,

Rys. 1. Piramida wieku — stan w 2016 r. i prognoza na 2035 r.
Zrédto: opracowanie wilasne na podstawie [Prognoza ludnosci... 2014].
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Rosnace znaczenie dla gospodarek krajow Unii Europejskiej starszych rocz-
nikéw! stato si¢ inspiracja do podjecia badan dotyczacych obiektywnej oceny
sytuacji os6b w wieku niemobilnym w krajach cztonkowskich i poréwnania
jej z subiektywnymi odczuciami respondentéw ze wskazanej grupy wiekowe;j.
Ze wzgledu na dostepne przekroje danych analiz¢ przeprowadzono giéwnie
w odniesieniu do os6b w wieku 50—64 lat. Zwrécono uwage na sytuacje Polski na
tle pozostatych krajow cztonkowskich, a takze poszukiwanie dobrych wzorcéw.
W artykule przedstawiono wyniki badan poréwnujacych dwa podejscia do oceny
sytuacji wskazanej grupy wiekowej. Pierwsze podejscie opiera si¢ na danych
obiektywnych obrazujacych sytuacje w obszarach szczegélnie waznych dla funk-
cjonowania w spoleczefistwie, a mianowicie: rynek pracy, sytuacja finansowa,
zdrowie i opieka medyczna oraz edukacja i wykorzystanie nowoczesnych tech-
nologii. W drugim podejsciu wykorzystano subiektywne oceny satysfakcji oséb
w wieku 50-64 lat. W badaniu zastosowano metody taksonomiczne. Prezento-
wane wyniki badafi zostaly uzyskane podczas realizacji projektu dotyczacego
problematyki aktywizacji zawodowe;j i spotecznej 0s6b w wieku powyzej 50 lat?.

2. Dane wykorzystane w badaniu

Analize przeprowadzono na podstawie najnowszych danych z bazy Eurostat
(stan na maj 2017 r.). Do obiektywnej oceny sytuacji os6b w wieku niemobilnym
w poszczeg6lnych krajach wykorzystano 12 zmiennych charakteryzujacych cztery
obszary funkcjonowania cztowieka: rynek pracy, sytuacje finansowg, zdrowie
i opieke medyczna oraz edukacje i wykorzystanie nowoczesnych technologii.
W badaniu starano si¢ wykorzysta¢ dane najbardziej adekwatne do opisu wybrane;j
grupy wiekowej. Z uwagi na rézny sposob prezentacji dostgpnych danych wzigto
pod uwage dane odnoszace si¢ do grupy oséb w wieku 50-64 lat, 45-64 lat,
55-64 lat lub 50-59 lat. Badanie zostato skonstruowane w taki sposob, aby
zagwarantowa¢ poréwnywalno$¢ danych dla wszystkich krajéw Unii Europejskie;.
Do opisu poszczegdlnych obszaréw wykorzystano nastepujace zmienne (zmienne
miaty charakter stymulanty S — 7 zmiennych lub destymulanty® D — 5 zmiennych):

! Problem starzenia si¢ spoteczefstw i znaczenia starszych rocznikéw jest szeroko opisywany
w literaturze, por. m.in. [Kotodziejezyk-Olczak 2014, Foster i Walker 2015].

2 Projekt wspétpracy ponadnarodowej POWR.04.03.00-00-W042/15 pn. Inwestuj w siebie —
nigdy nie jest na to za péZno. Model zwigkszania dostgpu oséb 50+ do réznych form uczenia si¢
przez cale zycie.

3 Stymulanty — zmienne, ktérych wzrost wartosci jest pozadany, destymulanty — zmienne,
ktérych spadek wartoSci jest pozadany. Wigcej na temat charakteru zmiennych zob. m.in. w: [Strahl
1990, Borys 1978].
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1) rynek pracy:

x, — wskaznik zatrudnienia os6b w wieku 50—64 lat (Ifsa_ergan), dane z 2016 1.
w % (S),

X, — stopa bezrobocia 0s6b w wieku 50—-64 lat (Ifsa_urgaed), dane z 2016 r.
w % (D),

x, — bezrobocie dtugotrwate os6b w wieku 50-64 lat (Ifsq_upgal), dane
z 2016 . w % (D);

2) sytuacja finansowa:

x, — stawka godzinowa PPS* 0s6b w wieku 50-59 lat (earn_ses_hourly), dane
z 2014 1. (S),

Xy —udziat os6b w wieku 5064 lat o niskich zarobkach w ogodle zatrudnionych
(earn_ses_publa), dane z 2014 r. w % (D);

3) zdrowie i opieka medyczna:

X — udziat 0s6b w wieku 45-64 lat oceniajgcych swoj stan zdrowia jako dobry
lub bardzo dobry (hlth_silc_02), dane z 2015 r. w % (S),

x, — udziat os6b w wieku 45-64 lat majgcych dtugotrwate problemy zdrowotne
(hlth_silc_05), dane z 2015 r. w % (D),

X — udziat 0s6b w wieku 45-64 lat niezadowolonych z opieki medycznej
(hlth_silc_08), dane z 2015 r. w % (D);

4) edukacja i wykorzystanie nowoczesnych technologii:

X, — udziat os6b w wieku 45-64 lat posiadajgcych wyksztatcenie wyzsze
(edat_Ifse_03), dane z 2016 r. w % (S),

X,, — udziat 0s6b w wieku 55-64 lat uczestniczacych w LLL w ostatnich
4 tygodniach (trng_Ifse_01), dane z 2016 r. w % (S),

x,, — udziat 0s6b w wieku 55-64 lat korzystajgcych z komputera w okresie
ostatnich 12 miesiecy (isoc_ci_cfp_cu), dane z 2015 . w % (S),

x,, — udziat os6b w wieku 55-64 lat korzystajacych z Internetu w okresie ostat-
nich 3 miesigcy (isoc_ci_ifp_iu), dane z 2016 r. w % (S).

Warto$ci zmiennych czastkowych podano w tabeli 1. Wszystkie zmienne rzni-
cuja badang zbiorowo§¢ (wspdlczynniki zmiennosci powyzej 10%); najwigkszym
zréznicowaniem wartoSci charakteryzuje si¢ zmienna x, — udziat 0s6b niezadowo-
lonych z opieki medycznej (102%), najmniejszym zmienna x, — wskaznik zatrud-
nienia (13%). Warto podkresli¢, ze w kazdym badanym obszarze przynajmniej
jedna zmienna ma bardzo silne wlasnoSci réznicujace (wspotczynniki zmiennosci
powyzej 50%).

* Standard sity nabywczej (PPS) jest sztuczna jednostkg walutowg. PPS uzyskiwane jest przez
podzielenie kazdego agregatu gospodarczego kraju w walucie krajowej przez jego odpowiednik
w parytetach sity nabywczej.
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Tabela 2. R6znica migdzy odsetkiem badanych oceniajacych satysfakcje jako wysoka
a odsetkiem badanych oceniajacych satysfakcje jako niska

Kraj » v, ¥s Vs
Austria 24 424 30,7 75
Belgia 2,1 26,0 13,8 4,1
Butgaria 77,5 -26,3 -31,7 —41,6
Cypr -51,9 20,2 39 -14
Czechy =327 23,9 73 -6,1
Dania 29,5 55.1 404 290
Estonia -60,0 -1,0 34 -17,2
Finlandia 17,2 55,3 36,4 28.5
Francja -18.,8 17,0 6,7 4,2
Grecja -62,8 =19 -25,6 258
Hiszpania -38.0 8,2 =30 -12,9
Holandia 10,9 35,0 21,2 14,1
Irlandia -36,6 41,1 149 43
Litwa —40,5 10,9 13,8 -9,7
Luksemburg -2,5 28,8 11,9 16,3
Lotwa —-60,7 -15,2 57 -43
Malta =331 29,7 11,6 =52
Niemcy 21,8 18,4 -39 -12.,5
Polska —41,2 15,7 10,8 -1,9
Portugalia 71,8 57 -4,7 -14.,8
Rumunia 248 16,2 -2,8 —-6,9
Stowacja -42.8 27,5 29 -3.8
Stowenia -49,0 17,2 6,1 -04
Szwecja 24,7 46,8 22,7 8,9
Wegry -540 17 -1,5 2277
Wielka Brytania -17.9 36,1 7.6 —4.,1
Wrtochy =338 9.9 2,5 -16,7

Zrédto: http://ec.europa.eu/eurostat/data/database (data dostepu: kwiecien 2017).

Drugie podejScie do oceny sytuacji os6b w wieku niemobilnym w poszcze-
g6Inych krajach UE 27 opierafo si¢ na wykorzystaniu oceny indywidualnych
odczud satysfakcji przedstawicieli grupy wiekowej 50—64 lat. W badaniu zasto-
sowano zmienng ,,satysfakcja” (ilc_pw05) z bazy danych Eurostat z 2013 r.
(ostatnie ogélnodostgpne wyniki badan — stan na maj 2017 r.). Sposréd dostep-
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nych obszaréw oceny satysfakcji do badania wybrano cztery wskazniki czgst-
kowe:

¥, — satysfakcja z sytuacji finansowej,

¥, — satysfakcja z warunkow mieszkaniowych,

Yy, — satysfakcja z pracy,

y, — satysfakcja z wykorzystania czasu.

Zmienna ,,satysfakcja” prezentowana jest w bazie danych Eurostat jako odsetek
odpowiedzi na jeden z trzech wariantéw oceny satysfakcji: wysoka, Srednia,
niska. W badaniu uwzglgdniono réznice migdzy odsetkiem odpowiedzi oséb
oceniajgcych satysfakcje jako wysokg a odsetkiem odpowiedzi 0séb oceniajacych
satysfakcje jako niska. Przyjeto, ze jest to najpelniejszy sposéb subiektywne;j
oceny sytuacji w poszczegdlnych krajach. Uzyskane w wyniku takiego przeksztat-
cenia wartoSci ilustruja bowiem nadwyzke os6b oceniajacych swoja satysfakcje
jako wysoka nad osobami oceniajacymi satysfakcje jako niska (wynik dodatni)
Iub odwrotnie, informuja o nadwyzce os6b oceniajgcych satysfakcje jako niska
w stosunku do os6b wysoko usatysfakcjonowanych (wynik ujemny). Dane wyko-
rzystane w badaniu przedstawiono w tabeli 2.

Analiza danych zawartych w tabeli 2 dostarcza wielu ciekawych spostrzezen
na temat subiektywnych odczué oséb w wieku 50—64 lat dotyczacych ich sytuacii,
wsrdd ktérych warto zwrdcei¢ uwage na co najmniej dwa. Po pierwsze, kraje Unii
Europejskiej mozna podzieli¢ na trzy grupy: nieliczng grupe krajow z przewaga
0s6b usatysfakcjonowanych we wszystkich czterech analizowanych wymiarach
satysfakcji (Dania, Finlandia, Holandia, Szwecja), nieliczng grupe krajow z prze-
wagg os6b nieusatysfakcjonowanych we wszystkich czterech obszarach (Butgaria,
Grecja, Wegry) oraz bardzo liczng grupe krajéw, w ktérych odnotowano prze-
wage usatysfakcjonowanych lub nieusatysfakcjonowanych oséb w poszczegdlnych
obszarach (pozostate 20 krajow UE). Po drugie, mozna zaobserwowac silng
polaryzacje odczué satysfakcji w poszczegdlnych krajach UE — od os6b silnie
usatysfakcjonowanych do bardzo silnie nieusatysfakcjonowanych (np. satysfakcja
z zarobkéw: Dania 29,5, Portugalia —71,8, satysfakcja z pracy: Dania 40,4, Bulgaria
—-31,7). W przypadku Polski odnotowano silne niezadowolenie z zarobkéw (—42,1)
oraz przewage osob usatysfakcjonowanych z warunkéw mieszkaniowych i z pracy
(odpowiednio 15,7 i 10,8), a takze bliska rownowagi sytuacje w przypadku satys-
fakcji z wykorzystania czasu (-1,2).

3. Wyniki badan

Do badania zréznicowania sytuacji os6b w wieku niemobilnym w poszcze-
gblnych krajach Unii Europejskiej wykorzystano metody taksonomiczne, ktére
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pozwalaja na poréwnywanie obiektéw w przestrzeni wielocechowej’. Zastoso-
wano dwie metody porzadkowania liniowego, a mianowicie metod¢ zmiennej
syntetycznej do oceny sytuacji na podstawie danych obiektywnych oraz metody
wzorca rozwoju do oceny sytuacji na podstawie danych subiektywnych. Porzad-
kowanie liniowe zrealizowano wiec, opierajac si¢ na wartoSci wskaznikow
syntetycznych, ktére pozwolily uporzadkowac obiekty pod wzgledem poziomu
zjawiska ztozonego.

Budujac zmienng syntetyczna, kierowano si¢ nastepujacymi postulatami:

— zmienne czgstkowe wykorzystywane do budowy zmiennej syntetycznej
réznicujg badang zbiorowos¢,

— zmienne czastkowe nie powielajg przenoszonych informacji’,

— procedura normalizacyjna zmiennych czastkowych prowadzi do przeksztat-
cenia ich pierwotnych wartoSci na przedziat [0;1],

— wszystkie zmienne czgstkowe majg takie samo znaczenie dla oceny sytuacji
0s6b w wieku niemobilnym,

— zmienna syntetyczna ma charakter stymulanty unormowanej na przedziale [0;1].

Zmienng syntetyczng Z obliczano jako Srednig wazong warto$ci znormalizo-
wanych zmiennych czastkowych zgodnie ze wzorem:

m
ZFZIZU'WJ»
=

gdzie:
Z.— warto$¢ zmiennej syntetycznej dla kraju i,
z;;— wartos¢ znormalizowanej j-tej zmiennej czastkowej dla kraju i,
w; — waga przypisana j-tej zmiennej czastkowe;j, w, € O, 1),> w,= 1,
J —numer zmiennej czastkowe;.

Dla zmiennych czastkowych majacych charakter stymulant zastosowano
normalizacj¢ do maksymalnych wartoSci zaobserwowanych w probie:

v
z= maxx, " mjaxxg,-#O.
J

5 Wigcej na temat istoty i zastosowania wielowymiarowej analizy statystycznej m.in. w:
[Hellwig 1968, 1981, Borys 1978, Grabinski, Wydymus i Zelia§ 1989, Kurkiewicz, Pociecha i Zajac
1991, Gatnar i Walesiak 2004, Grabifiski 1992, Walesiak 1996, Panek 2009].

6 Zob. np. [Kwiatkowska-Ciotucha 2002, Zatuska 2002].

7 Warunek niepowielania informacji sprawdzono dla poszczegdlnych obszaréw oceny z wyko-
rzystaniem wspoéiczynnika korelacji liniowej Pearsona z arbitralnie przyjeta wartoScia progowa
wynoszaca 0,8.
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Dla destymulant zastosowano normalizacj¢ do minimalnych warto$ci zaobser-
wowanych w probie:
min x;;
J

z= X,

Do budowy zmiennej syntetycznej zastosowano jednakowe wagi dla zmien-
nych czastkowych. Zdecydowano si¢ na najprostszy wariant wazenia zmiennych
czastkowych ze wzgledu na brak przestanek do stosowania innych rozwigzan.
Zmienna syntetyczna ma charakter stymulanty, czyli jej wyzsza warto§¢ Swiadczy
o lepszej sytuacji oséb w wieku niemobilnym w danym kraju. Kraje porzadko-
wano nastepnie wedtug wartoSci zmiennej syntetycznej od najbardziej przyja-
znego osobom w wieku niemobilnym (najwyzsza warto§¢ zmiennej syntetycznej)
do najmniej przyjaznego (najnizsza warto$¢ zmiennej syntetycznej).

Na podstawie znormalizowanych wartoSci zmiennych czgstkowych zostaty
zbudowane cztery zmienne syntetyczne, osobno dla kazdego z obszaréw badaw-
czych. W tabeli 3 podano wartoSci tych zmiennych i wyznaczone na ich podstawie
miejsca zajmowane przez kraje w poszczegdlnych obszarach. Pod wzgledem
sytuacji os6b w wieku niemobilnym na rynku pracy najkorzystniejsze warunki
odnotowano w Wielkiej Brytanii, pod wzgledem sytuacji finansowej — w Szwecji,
zdrowia i opieki medycznej — w Holandii, a edukacji i wykorzystania nowoczes-
nych technologii — w Danii. Na ostatnich miejscach znajdujg si¢ odpowiednio:
Grecja, Bulgaria, Lotwa i Rumunia. Warto zwréci¢ uwage, ze sa kraje, ktore
we wszystkich obszarach zajmujg zblizone miejsca, jak np. Szwecja (wysokie)
czy Slowenia (niskie), s rowniez takie, w ktérych wystepuje duze zréznico-
wanie sytuacji w poszczeg6lnych obszarach (np. Estonia czy Wielka Brytania).
Polska w analizowanych obszarach zajeta, odpowiednio, miejsca: 9, 19, 22 i 25,
co oznacza, ze na tle pozostatych krajéow Unii Europejskiej tylko w pierw-
szym z obszar6w (rynek pracy) sytuacja oséb w wieku niemobilnym nie jest
niekorzystna. Szczegdlnie nalezy zwréci¢ uwage na obszary ,,zdrowie i opieka
medyczna” oraz ,,edukacja i wykorzystanie nowoczesnych technologii”, w przy-
padku ktérych Polska zajefa jedne z ostatnich miejsc wsrdéd krajéow unijnych.

WartoS$ci zmiennych syntetycznych w poszczegdlnych obszarach postuzyty do
wyznaczenia ogélnej zmiennej syntetycznej, ktora w sposéb kompleksowy pozwo-
lifa na oceng sytuacji oséb w wieku niemobilnym w poszczegélnych krajach Unii.
Ogo6lna zmienna syntetyczna zostata obliczona jako Srednia arytmetyczna wartoSci
zmiennych syntetycznych dla obszaréw; przyjeto, ze wszystkie obszary sg tak samo
wazne dla oceny sytuacji. Uzyskane wartoSci tej zmiennej oraz wyznaczony na tej
podstawie ranking krajow przedstawiono w tabeli 4. Pierwsze miejsce w rankingu
(z wartoScig zmiennej na poziomie 0,822) zajeta Szwecja, ostatnie (z wartoScia
0,372) Portugalia, Polska uplasowata si¢ na 21 miejscu (z wartoScia 0,428).
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Tabela 4. Ranking krajéw wedtug wartoSci zmiennej syntetycznej

Miejsce Kraj z;
1 Szwecja 0,822
2 Dania 0,731
3 Holandia 0,682
4 Luksemburg 0,655
5 Wielka Brytania 0,646
6 Belgia 0,640
7 Austria 0,634
8 Finlandia 0,626
9 Niemcy 0,591
10 Irlandia 0,559
11 Francja 0,547
12 Witochy 0,513
13 Malta 0,508
14 Czechy 0,505
15 Hiszpania 0,478
16 Estonia 0,478
17 Stowenia 0,454
18 Cypr 0,454
19 Grecja 0,440
20 Rumunia 0,436
21 Polska 0,428
22 Wegry 0,424
23 totwa 0,420
24 Butgaria 0,415
25 Litwa 0,413
26 Stowacja 0,392
27 Portugalia 0,372

Zrédto: obliczenia wiasne.

W metodzie wzorca rozwoju [Hellwig 1968] wykorzystano znormalizowane
(standaryzacja) wartoSci zmiennych majacych charakter stymulant. Postgpowano
zgodnie z nastgpujgcymi etapami:

1. Wyznaczono abstrakcyjna obserwacje, tzw. wzorzec rozwoju o ,,najlepszych”
wartoSciach dla kazdej zmiennej i tzw. antywzorzec rozwoju o ,,najgorszych” war-
tosciach dla kazdej zmienne;:
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— WZOIZec rozwoju:
zy =2 Zg -+ Zols

2 = max z,, gdy zmienna Z, jest stymulantg;

— antywzorzec:
z =120, 20 20,

Z,; = min s gdy zmienna Z, jest stymulanta.
J 1

2. Zbadano podobiefistwo obserwacji do abstrakcyjnej ,,najlepszej” obserwacji
przez obliczenie odleglosci kazdej obserwacji od wzorca rozwoju:

dip= Z(zi,—zoj)z, i=1,2,...,n.
Vs

3. Wyznaczono dla kazdej obserwacji tzw. miary rozwoju wedtug wzoru:
d.
m,-=l—d—'(;), i=1,2,...,n,
gdzie:
m, — miara rozwoju dla i-tego obiektu,

m
d, — odlegtos¢ migdzy wzorcem rozwoju a antywzorcem d, =/ Zl (2o - 20p) ’.
J=

Miara rozwoju jest stymulantg, czyli im wyzszy poziom zjawiska zfozonego, tym
wyzsza warto§¢ miary rozwoju.

W tabeli 5 przedstawiono uzyskang w metodzie wzorca rozwoju macierz
odlegtoSci migdzy poszczegdlnymi krajami UE (oznaczenia krajow przyjete
w macierzy: AT — Austria, BE — Belgia, BG — Bulgaria, CY — Cypr, CZ — Czechy,
DK - Dania, EE — Estonia, FI — Finlandia, FR — Francja, GR — Grecja, ES —
Hiszpania, IE — Irlandia, LT- Litwa, LU — Luksemburg, LV — Lotwa, MT — Malta,
NL - Holandia, DE — Niemcy, PL — Polska, PT — Portugalia, RO — Rumunia,
SK — Stowacja, SI — Stowenia, SE — Szwecja, HU — Wegry, GB — Wielka Brytania,
IT — Wiochy). Najwigksza odlegto§¢ odnotowano migedzy Dania i Bulgarig
(8,44), najmniejsza, co zaskakujace, migdzy Niemcami i Rumunig (0,40). Polacy
pod wzgledem odczué satysfakcji najbardziej sa podobni do Stowencéw (0,42),
a najmniej do Butgaréw (4,44).

W tabeli 6 zamieszczono miary rozwoju dla krajéw UE oraz stworzony na ich
podstawie ranking. Analizujac dane zawarte w tabeli, nalezy zauwazy¢ przede
wszystkim rzadko spotykane w badaniach spotecznych bardzo duze zréznico-
wanie sytuacji w poszczegdlnych pafistwach, od bliskiej wzorca sytuacji w Danii
(m =0,999) do odpowiadajacej pozycji antywzorca sytuacji w Butgarii (m = 0,000).
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Warto odnotowa¢ takze duzg réznice migdzy najlepszymi w rankingu Danig
i Finlandig (0,941) a trzecig w kolejnosci Szwecja (0,790). Nalezy podkre§li¢
wysokie 13 miejsce Polski, ktéra wyprzedzita w rankingu takie kraje, jak Niemcy,
Witochy czy Hiszpania®.

Tabela 6. Ranking krajéw wedlug warto$ci miary rozwoju

Miejsce Kraj Miara rozwoju
1 Dania 0,999
2 Finlandia 0,941
3 Szwecja 0,790
4 Holandia 0,769
5 Austria 0,766
6 Luksemburg 0,689
7 Belgia 0,651
8 Irlandia 0,610
9 Wielka Brytania 0,582
10 Francja 0,566
11 Malta 0,550
12 Czechy 0,519
13 Polska 0,509
14 Stowacja 0,494
15 Stowenia 0,482
16 Litwa 0,476
17 Rumunia 0,469
18 Niemcy 0,451
19 Cypr 0,448
20 Wiochy 0,418
21 Hiszpania 0,400
22 Lotwa 0,340
23 Estonia 0,336
24 Portugalia 0,307
25 Wegry 0,290
26 Grecja 0,164
27 Butgaria 0,000

Zrédto: obliczenia wiasne.

8 Jest to o tyle zaskakujgce, ze w badaniu odczué satysfakcji przeprowadzonym w 2006 r.
z zastosowaniem podobnych zmiennych dla calej populacji, w ktérym wykorzystano dane dla Polski
(Pentorbus) oraz starej Unii Europejskiej (baza ECHP), Polacy oprécz Grekéw nalezeli do najbardziej
niezadowolonych. Wiecej na ten temat w pracy [Kwiatkowska-Ciotucha, Zatuska i Dziechciarz 2007].
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4. Poréwnanie wynikow dwoch podejs¢ do oceny sytuacji osob
w wieku niemobilnym

W tabeli 7 przedstawiono miejsca zajmowane przez kraje Unii Europejskiej
wedlug wartos$ci zmiennej syntetycznej i miary rozwoju. Graficznie poréwnanie
tych wielkoSci zaprezentowano na rys. 2.

Tabela 7. Miejsca krajow Unii Europejskiej wedtug warto$ci zmiennej syntetycznej
1 miary rozwoju

Kraj Zmienna syntetyczna Miara rozwoju
Austria 7 5
Belgia 6 7
Butgaria 24 27
Cypr 18 19
Czechy 14 12
Dania 2 1
Estonia 16 23
Finlandia 8 2
Francja 11 10
Grecja 19 26
Hiszpania 15 21
Holandia 3
Irlandia 10 8
Litwa 25 16
Luksemburg 4 6
Lotwa 23 22
Malta 13 11
Niemcy 9 18
Polska 21 13
Portugalia 27 24
Rumunia 20 17
Stowacja 26 14
Stowenia 17 15
Szwecja 1 3
Wegry 22 25
Wielka Brytania 5 9
Witochy 12 20

Zrédto: obliczenia wtasne.
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Analizujac miejsca zajmowane przez poszczegdlne kraje w obu rankingach,
mozna zauwazy¢, ze dla wigkszosci krajow lokaty te sg zblizone (np. Belgia
odpowiednio 6 i 7 miejsce, Dania 2 i 1, Holandia 3 i 4). Swiadczy o tym réwniez
warto§¢ wspélczynnika korelacji rang Spearmana, ktéry wynosi 0,79. Wskazac
mozna jednak kraje, dla ktérych réznice migdzy oboma zajmowanymi miejscami
sq znaczace. Oznacza to, Ze subiektywne oceny oséb w wieku niemobilnym doty-
czace zadowolenia z wlasnej sytuacji odbiegaja od obiektywnych ocen dokonanych
na podstawie warto$ci zmiennej syntetycznej. Wsrdd krajow, w ktérych niezado-
wolenie jest wyzsze, niz wynikatoby to z obiektywnej oceny, wymieni¢ nalezy:
Niemcy, Estoni¢, Grecje, Hiszpani¢ i Wtochy. Natomiast do krajow, w ktérych
zadowolenie z wiasnej sytuacji jest wyzsze niz obiektywna ocena tej sytuacji,
nalezg: Finlandia, Litwa, Polska i Stowacja.

1,0

\ g | Dania
Finlandié]‘
0.8 . ¢ * Szwecjaf

0,6 *
E’olska PSR 4 ¢

* *
0.4 **
*
[Portugalid e |4 *
0,2
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0 +—{ Buigaria
0 0,2 0.4 0,6 0,8 1,0

Z.

i

Rys. 2. Poréwnanie warto$ci zmiennej syntetycznej i warto$ci miary rozwoju
dla poszczegdlnych krajow

Zrédto: obliczenia wiasne.

Na podstawie analizy rozrzutu punktow na rys. 2 mozna zaobserwowac, Ze gene-
ralnie wyzszym warto§ciom zmiennej syntetycznej towarzyszg wyzsze wartosci
miary rozwoju, co oznacza w wigkszosci przypadkow zgodno$¢ ocen obiektyw-
nych z subiektywnymi odczuciami os6b w wieku niemobilnym. Najkorzystniejsza
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sytuacja wystepuje w krajach skandynawskich, przy czym warto zwroci¢ uwage,
ze Szwedzi s mniej usatysfakcjonowani niz Finowie czy Duificzycy, chociaz
na podstawie wartoSci zmiennej syntetycznej mozna stwierdzi€, ze Szwecja jest
krajem najbardziej przyjaznym osobom w rozpatrywanym wieku. Niekorzystna
sytuacja wystepuje natomiast w Bulgarii i Grecji, w ktérych niezadowolenie jest
wyzsze niz mogtoby to wynikac z obiektywnej oceny sytuacji. Ciekawa jest sytuacja
w przypadku Portugalii, w ktérej, przeciwnie nizZ w wymienionych wyzej krajach,
relatywnie odczucia sg lepsze niz obiektywny oglad sytuacji. Osoby w wieku niemo-
bilnym w Polsce charakteryzuje Srednie na tle innych krajéw zadowolenie z wiasnej
sytuacji, co jednak warto podkreSlié, przy relatywnie znacznie gorszej sytuacji
ocenianej na podstawie zmiennej syntetycznej (czerwony punkt na wykresie).
Podsumowujac wyniki badaf, nalezy zauwazy¢ bardzo dobra sytuacje oséb
w wieku niemobilnym w krajach skandynawskich. Swiadcza o tym zaréwno
wysokie wartoSci zmiennej syntetycznej zbudowanej na podstawie zmiennych przy-
jetych jako obiektywnie obrazujace stan w obszarach waznych dla funkcjonowania
w spoteczefistwie, jak i bardzo wysokie warto§ci miary rozwoju zbudowanej na
podstawie subiektywnych odczué respondentéw z tej grupy wiekowej. Rozwigzania
przyjete w Danii, Finlandii czy Szwecji powinny by¢ zatem traktowane jako dobre
praktyki. Nie chodzi tutaj o wielko$¢ Srodkéw przeznaczanych na wsparcie réznych
grup na rynku pracy (wskazane kraje naleza do najbogatszych w Unii Europejskiej),
ale o catoksztalt dziatan zapewniajacych jednostkom mozliwo$¢ rozwoju. Przyktad
Niemiec czy Wtoch, a wiec krajéw o znacznie wyzszym PKB na mieszkafica niz
Srednia unijna, pokazuje, ze stosowane w tych krajach rozwigzania dotyczace os6b
w wieku niemobilnym nie sg dobrze odbierane (bardzo niskie miejsce w rankingu
wedtug miary rozwoju, a powyzej Sredniej wedtug zmiennej syntetyczne;j).
Wyniki badafi mozna uznaé za obiecujace, biorac pod uwage mozliwosci
ich pogtebienia. Warto bytoby poréwnac zaprezentowane w artykule wyniki
z analogicznymi opracowanymi dla catej populacji os6b w wieku produkcyjnym.
Poréwnanie takie pozwolitoby na ocene sytuacji os6b w wieku niemobilnym na tle
Sredniej sytuacji spoteczno-gospodarczej w poszczegdlnych krajach, a tym samym
ocen¢ jakoSci réznych rodzajéw polityki ukierunkowanej na t¢ grupe wiekowa.
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Comparative Analysis of the Situation of People of Non-mobile Age
in EU Countries

The article presents the results of research aimed at objectively assessing the situation
of people of a non-mobile age in the European Union (UE 27) and comparing it with the
subjective feelings of respondents from that age group. The focus was on Poland, against
the background of other Member States, as well as the search for good practices. The study
compared two approaches to assessing the age group. The first was based on objective data
illustrating the situation in areas of particular social importance. The second approach
relied on subjective assessments of the satisfaction of 50—-64 year-olds. Taxonomic methods
were used. The study’s results made it possible to identify those countries that may be
considered the friendliest for individuals of non-mobile age and to confront the objectively
assessed and subjective perceptions of these people in each country.

Keywords: multivariate comparative analysis, composite indicator, measure of develop-
ment, people in the non-mobile age.
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Porownanie kondycji rynku
mieszkaniowego najwigkszych
polskich miast w réznych fazach
cyklu koniunkturalnego

Streszczenie

Celem artykutu jest poréwnanie rynkéw mieszkaniowych 17 najwigkszych miast
w Polsce ze wzgledu na ich zréznicowanie w czasie. Badany poziom zréznicowa-
nia uwzglednienia analiz¢ odlegtoSci od punktu odniesienia, za ktéry przyjeto rynek
warszawski. Takie podejScie pozwala na ocen¢ zmniejszania si¢ lub zwigkszania dystansu
dzielacego najwigksze miasta od stolicy, a unormowanie odlegtoSci na analize zjawi-
ska w czasie. W badaniu wyznaczono odleglo$ci miedzy wojewddztwami (obiektami).
Wykorzystano odlegto§¢ Canberra, poniewaz uwzglednia poziom zmiennych opisujacych
obiekty oraz liniowe modele trendu. Wyznaczono réwniez dynamiczne mierniki rozwoju
dla miast z zastosowaniem metody TOPSIS.

Badania przeprowadzono w latach 2006-2015, analizujac ceny mieszkaf na rynku
pierwotnym i wtérnym z uwzglednieniem form budownictwa. Przyjety okres pozwala na
analize¢ zjawiska w réznych fazach cyklu koniunkturalnego. Uzyskane wyniki powinny
by¢ istotng wskazéwka dla ksztaltujacych polityke mieszkaniowa panstwa, zwlaszcza jesli
chodzi o miasta znacznie rézniace si¢ od Warszawy, takie jak Bydgoszcz, £.6dZ, Katowice
czy Opole.
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Stowa kluczowe: rynek nieruchomos$ci mieszkaniowych, cykl koniunkturalny, poréwna-
nia regionalne, odlegto$¢ Canberra.
Klasyfikacja JEL: R31, C38.

1. Wprowadzenie

Rynek nieruchomosci jest rynkiem lokalnym, co oznacza, ze czynniki wptywa-
jace na ten rynek majg réwniez charakter lokalny. Z punktu widzenia inwestoréw
lub analitykéw poréwnujacych rézne rynki wazne jest jednak tempo rozwoju
poszczegdlnych rynkéw rodzajowych, zwlaszcza w odniesieniu do tych najlepiej
sie rozwijajacych [Fory§ 2010]. Punktem odniesienia w Polsce moze by¢ aglome-
racja warszawska, przede wszystkim ze wzgledu na charakter miasta — stolicy
kraju. Takie rynki stanowig swoisty barometr, dzigki ktéremu mozna wyznaczac
tendencje w przysztych okresach [Batog i Forys 2013]. Sg réwniez punktem odnie-
sienia do poréwnan ze stolicami innych pafistw [Suarez 2009].

Celem artykutu jest poréwnanie rynkéw mieszkaniowych 17 najwigkszych
miast w Polsce ze wzgledu na ich zréznicowanie w czasie. Badanie przepro-
wadzono w latach 20062015, analizujgc ceny mieszkaf na rynku pierwotnym
i wtérnym. Przyjety okres pozwala na analiz¢ zjawiska w r6znych fazach cyklu
koniunkturalnego: hossy w latach 2006-2008, bessy w latach 2009-2012 i wycho-
dzenia z najglebszego kryzysu w kolejnych latach. Na rynku mieszkaniowym
wazne sg tez przyszte efekty budownictwa mieszkaniowego, ktére mozna opisaé
za pomocyg liczby mieszkan, na ktérych budowe wydano pozwolenia, liczby
mieszkaf, ktérych budowe rozpoczeto, oraz liczby mieszkan oddanych do uzyt-
kowania [Fory$§ 2013]. Dodatkowo przeprowadzono analiz¢ rynkow lokalnych ze
wzgledu na forme budownictwa: budownictwo indywidualne, spétdzielcze, na
wynajem i sprzedaz, komunalne oraz spoteczne czynszowe'.

Poziom zréznicowania badano z uwzglednieniem analizy odleglosci od punktu
odniesienia, za ktéry przyjeto rynek warszawski. Takie podejScie pozwolito na
ocene zmniejszania si¢ lub zwigkszania dystansu dzielacego najwieksze miasta
od stolicy, a unormowanie odlegloSci pozwolito na analize zjawiska w czasie.
Uzyskane wyniki powinny by¢ istotng wskazéwka w ksztaltowaniu polityki
mieszkaniowej pafistwa, zwtaszcza w procesie wspierania rozwoju obszaréw
o najwigkszej dysproporcji w stosunku do stolicy.

! Poréwnanie lokalnych rynkéw nieruchomosci dla wojewédztw mozna znalezé w pracy
L. Macha [2014].
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2. Metoda badawcza

W badaniach w pierwszej kolejnoSci wyznaczono odlegtoSci migdzy badanymi
obiektami. Wykorzystano odlegto§¢ Canberra (wzér (1)), poniewaz uwzglednia
poziom zmiennych opisujgcych obiekty [Gordon 1999, Gatnar i Walesiak 2004,
Mtodak 2006].

k ‘ il /l ‘
i = z X+ )C 5 (1)
gdzie: =
S~ odlegto$¢ Canberra miedzy obiektem i a obiektem j,
i,j=12,..,n,

n — liczba obiektow,
x,, — wartoS¢ [-tej zmiennej dla obiektu i,
X = warto$¢ [-tej zmiennej dla obiektu j,

k — liczba zmiennych.

Odlegtosé Canberra przyjmuje wartoSci z przedziatu (0, k), dlatego wykorzy-
stano wzgledng odlegtos¢ Canberra (wzor (2)), ktéra przyjmuje wartosci z prze-
dziatu (0, 1).

(@)

Im wzgledna odlegtosci Canberra jest blizej 0, tym bardziej podobne sg badane
obiekty, a im blizej 1, tym obiekty sg mniej podobne?.

W dalszej kolejnosci wykorzystano liniowe modele trendu. Estymacja
i weryfikacja modeli ekonometrycznych jest opisana w wielu opracowaniach
(np. [Pawtowski 1978, Johnston 1991]).

W ostatniej kolejno$ci wyznaczono mierniki rozwoju dla miast z zastoso-
waniem metody TOPSIS (technique for order preference by similarity to ideal
solution) [Hwang i Yoon 1981]. Normalizacji zmiennych dokonano za pomoca
unitaryzacji zerowanej [Kukuta 2000]. Wykorzystano dynamiczng wersj¢ mier-
nika rozwoju, czyli wzorzec i antywzorzec zostat wyznaczony na podstawie
wszystkich lat. W metodzie TOPSIS wartoSci miernika rozwoju sa wyznaczane
wedtug wzoru (3).

dio
G=q o+ d,, A3)

gdzie:
g, — warto$¢ miernika rozwoju dla obiektu ,

2 Odlegto$¢ Canberra zostata wykorzystana do badania podobiefistwa przez 1. Fory$ i B. Batdg
[2016].
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d; , — odlegtos¢ euklidesowa mi¢dzy obiektem i a antywzorcem,

d; | — odlegtos¢ euklidesowa migdzy obiektem i a wzorcem?®,

Miernik rozwoju przyjmuje wartosci z przedziatu (0, 1). Im jego wartos¢ jest
blizsza 1, tym wyzej dany obiekt znajduje si¢ w rankingu.

3. Dane wykorzystane w badaniach

Analize¢ dysproporcji rynkow mieszkaniowych w 17 najwigckszych polskich
miastach przeprowadzono, wykorzystujac Srednie kwartalne ceny ofertowe
1 transakcyjne mieszkafn na rynku pierwotnym i wtérnym publikowane przez
NBP, poczawszy od trzeciego kwartatu 2007 r. Wykorzystano réwniez informacje
z zasobu statystki publicznej dotyczace efektéw budownictwa mieszkaniowego na
kazdym etapie realizacji projektu, tzn. uzyskania pozwolenia na budowe, rozpo-
czecia inwestycji oraz oddania do uzytkowania. Z Banku Danych Lokalnych GUS
pozyskano dane kwartalne za lata 2006-2016 dotyczace:

— liczby mieszkan oddanych do uzytkowania wedtug poszczegélnych form
budownictwa,

— liczby mieszkaf, na ktérych budowe wydano pozwolenia,

— liczby mieszkaf, ktérych budowe rozpoczeto.

W celu zachowania poréwnywalnosci danych wielkoSci te przeliczono na
1000 mieszkancéw. W rezultacie dla wybranych miast analizowano nastepujace
zmienne:

— jednostkowe ceny ofertowe mieszkaf na rynku pierwotnym (zt/m?),

— jednostkowe ceny ofertowe mieszkaf na rynku wtérnym (zt/m?),

— jednostkowe ceny transakcyjne mieszkan na rynku wtérnym (zt/m?),

— liczbe mieszkan oddanych do uzytkowania na 1000 mieszkancéw wedtug
poszczegdlnych form budownictwa,

— liczbg mieszkaf na 1000 mieszkaficow, na ktérych budowe wydano pozwo-
lenia,

— liczbg mieszkan na 1000 mieszkancow, ktérych budowe rozpoczeto.

Dla badanych zmiennych analizowano dynamike oraz odlegtosci od wzorca,
wykorzystujac w tym celu wyznaczone miary odlegtosci Canberra oraz wartoSci
miernika rozwoju wyznaczone za pomocg metody TOPSIS.

3 W przypadku zastosowania unitaryzacji zerowanej antywzorzec to wektor sktadajacy si¢
z samych zer, a wzorzec — wektor skfadajacy si¢ z samych jedynek.
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4. Ceny mieszkan na rynku pierwotnym i rynku wtérnym

Ceny mieszkafi s3 wypadkowa sytuacji na danym rynku, przy czym ich
zréznicowanie na rynku pierwotnym (ceny mieszkan nowo wybudowanych)
oraz wtérnym (sprzedaz powtdrna zasobu istniejgcych mieszkan) wzajemnie
si¢ uzupetniaja [Boelhouwer i Vries 2005]. Wskazuja na reakcje deweloperéw
na zmiany rynkowe, odzwierciedlajac jednocze$nie ich przyszte oczekiwania co
do kierunku zmian [Bahadir i Mykhaylova 2014]. Wraz z nowymi inwestycjami
zmienia si¢ sytuacja na rynku wtérnym [Fory$ 2011]. Sprzedajacy mieszkania
odnosza swoje ceny ofertowe do ofert deweloperéw na rynku pierwotnym,
podobnie jak deweloperzy koryguja swoje oferty, uwzgledniajgc zawarte umowy
na rynku wtérnym [Gibler i Zahirovich-Herbert 2014].

Analiz¢ cen mieszkafi w ostatniej dekadzie determinuje ogélnoSwiatowy kryzys
gospodarczy kofica 2008 r., skutkujacy spadkiem cen nieruchomosci. W Polsce na
rynku pierwotnym ceny mieszkan ustabilizowaty si¢ juz w 2009 r. (rys. 1).

Ceny jednostkowe (z1)
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**=* Rzeszéw  ~ Szczecin — Warszawa "= Wroctaw *°°* Zielona Géra

Rys. 1. Ceny jednostkowe na rynku pierwotnym w latach 20062016

Zrédto: opracowanie wtasne na podstawie danych NBP pochodzacych z Bazy cen nieruchomosci

mieszkaniowych BaRN (https:/www.nbp.pl/publikacje/rynek_nieruchomosci/ceny_mieszkan.xls,
data dostepu: 20.04.2017).
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Tendencja wzrostowa w latach 2006-2008 zostata zahamowana w trzecim
kwartale 2008 r. i po gwattownym spadku notowanym do potowy 2009 r. w wigk-
szoSci miast pozostaje na podobnym poziomie do kofica 2016 r. Ceny mieszkan
w Warszawie w badanym okresie odbiegaja znacznie od cen w innych miastach
(nawet o 2 tys. z}/m? w stosunku do gérnej granicy cen w innych miastach). Rynek
warszawski odbiega réwniez od ogdlnej tendencji, gdyz ceny osiagnigte w 2008 r.
utrzymaly si¢ do konca 20009 r., a gwattowny spadek cen na rynku pierwotnym
miat miejsce dopiero w 2010 r. Najnizsze ceny na rynku pierwotnym w calym
badanym okresie wystepowaty w Zielonej Gorze. W ostatnich czterech latach ceny
na rynkach pierwotnych badanych miast ustabilizowaly si¢ na dwéch poziomach:
5 tys. zt/m? oraz 6,5 tys. zt/m?, z wyjatkiem Warszawy, gdzie ceny oscylowaty
wokot 8 tys. zt/m?2,

Na rys. 2 przedstawiono réznice migdzy jednostkowymi cenami ofertowymi
a cenami transakcyjnymi na rynku wtérnym. Ceny ofertowe rynek koryguje, obni-
zajac je w zaleznosci od fazy cyklu koniunkturalnego oraz efektywnosci infor-
macyjnej danego rynku. Na rynku wtérnym zachowania kupujacych sa podobne,
jesli chodzi o tendencje, do rynku pierwotnego, ale ceny sg zdecydowanie nizsze.
Ceny ofertowe nasladuja rynek pierwotny, jednostkowe ceny transakcyjne (rys. 2)
sg jednak przecietnie o 1000 zt nizsze.
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Rys. 2. Réznice migedzy jednostkowymi cenami ofertowymi a cenami transakcyjnymi
na rynku wtérnym w latach 2006-2016

Zrédto: jak do rys. 1.
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W tym przypadku réwniez zdecydowanie wyrdznia si¢ rynek warszawski. Rynek
wtérny zdecydowanie szybciej odebral negatywne sygnaly z otoczenia i spadki cen
mialy juz miejsce od poczatku 2008 r., natomiast stabilizacje cen odnotowywano
od 2010 r. Najnizsze ceny wystepowaly w ostatnich szesciu latach w Zielonej Gérze
(poziom 3,5 tys. zt/m? cen ofertowych oraz 3 tys. zt/m? cen transakcyjnych).

5. Badanie dysproporcji na rynku mieszkaniowym
z wykorzystaniem rynku warszawskiego jako punktu odniesienia

Potwierdzeniem zauwazanych dysproporcji rynku warszawskiego sa uzy-
skane wartos$ci odlegto$ci Canberra (rys. 3) unormowanej na przedziat (0, 1)
obliczonej dla cen jednostkowych jako zmiennych skfadowych (jednostkowe
ceny ofertowe mieszkan na rynku pierwotnym, zt/m?; jednostkowe ceny ofer-
towe mieszkafi na rynku wtérnym, zt/m?; jednostkowe ceny transakcyjne
mieszkaf na rynku wtérnym, zt/m?). Odlegtosé ta zostata zastosowana w anali-
zach ze wzgledu na formute uwzgledniajacg poziom zmiennych sktadowych.
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Rys. 3. Odlegtos¢ Canberra badanych miast od Warszawy obliczone na podstawie trzech
cen jednostkowych w latach 2006-2016

Zrédto: obliczenia wiasne.
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Najwyzsze warto$ci uzyskano dla Zielonej Gory, najnizsze dla Krakowa. Z wyjat-
kiem Krakowa w latach 2006-2008 oraz Rzeszowa trend warto$ci miary odle-
gtoSci Canberra dla cen jednostkowych ma podobny przebieg we wszystkich
miastach. W latach 2012-2016 uzyskane wartoSci miary mieszcza si¢ w prze-
dziale 0,10-0,40, wskazujac tym samym na niski poziom podobienstwa do rynku
warszawskiego.

Tabela 1. Wyniki oszacowania parametréw trendéw liniowych dla odlegtosci Canberra
miedzy Warszawg a pozostatymi miastami dla cen jednostkowych (zt/m?)

Ocena para-
Miasto Okres metru trendu Statystyka ¢ p
liniowego

Biatystok I kw. 2014 =TV kw. 2016 -0,0015 —4,581 0,001
Bydgoszcz TIT kw. 2006 — TV kw. 2016 -0,0022 -13,873 0,000
Gdansk IT kw. 2014 — IV kw. 2016 —-0,0050 -9,064 0,000
Gdynia IV kw. 2012 — I kw. 2016 trend staty, spadek w 111 IV kw. 2016
Katowice III kw. 2012— IV kw. 2016 trend staty
Kielce I kw. 2012 — TV kw. 2016 00027 | 18374 | 0000
Krakéw IIT kw. 2006 — IV kw. 2016 brak prawidfowosci
Lublin I kw. 2006 1V kw.2016 | -00030 |  -10994 | 0000
L6dz I kw. 2010 — I kw. 2016 trend staty, spadek w IV kw. 2016
Olsztyn II kw. 2011 — II kw. 2016 trend staty, spadek w 111 IV kw. 2016
Opole IIT kw. 2006 — IV kw. 2016 —-0,0023 -12,026 0,000
Poznan Tkw. 2010 — IV kw. 2016 -0,0019 -12.,411 0,000
Rzeszow TIT kw. 2006 — IV kw. 2016 -0,0043 -15,501 0,000
Szczecin III kw. 2010 — IT kw. 2016 trend staty, spadek w II11 IV kw. 2016
Wroctaw T kw. 2013 — IT kw. 2016 trend staty, spadek w III i IV kw. 2016
Zielona Géra | IIT kw. 2006 — IV kw. 2016 -0,0024 -10,207 0,000

Zrédto: obliczenia whasne.

Podsumowaniem analizy cen mieszkafh w badanych latach w stosunku do
rynku warszawskiego moze by¢ oszacowanie parametréw funkcji trendu linio-
wego, ktéry wskazuje tendencje odlegtoSci poszczeg6lnych rynkéw w stosunku
do rynku referencyjnego. W tabeli 1 zaprezentowano wyniki dla okreséw (kwar-
tatéw), w ktérych zauwazono stata tendencj¢ miary odlegtosci Canberra (caly
badany okres lub jego cze$¢). Jesli tendencja jest stata, wowczas odlegtos¢ od
Warszawy nie zmienia si¢, gdy maja wspétczynnik kierunkowy ujemny, wéwczas
odleglo$¢ od Warszawy zmniejsza si¢, w przeciwnym wypadku zwieksza sie.
W przypadku rynku krakowskiego nie ma statej tendencji — w krétkich okresach
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odlegtos¢ od Warszawy raz ro$nie, raz maleje. W wigkszoSci miast parametr ma
znak ujemny, co $wiadczy o zmniejszaniu si¢ odlegtoéci od Warszawy. Wyjatkiem
sa Kielce, dla ktérych oszacowany wspétczynnik kierunkowy jest dodatni, wigc
odlegtod¢ od Warszawy wzrasta.

W nastegpnej kolejnoSci wyznaczono odlegtosci Canberra migdzy Warszawa
a pozostalymi badanymi miastami, wykorzystujac jako zmienne sktadowe cztery
wskazniki mieszkafi oddanych do uzytkowania na 1000 mieszkaficow wedtug
formy budownictwa — spétdzielcze, komunalne, przeznaczone na sprzedaz lub
wynajem oraz indywidualne (rys. 4). Najwigksze podobienstwo do rynku warszaw-
skiego w latach 2006-2010 ze wzgledu na wymienione wskazniki wykazuje
Zielona Gora, natomiast w latach 2012-2015 Opole. Najnizsza warto$¢ odleglosci
od Warszawy mozna zauwazy¢ na najbardziej aktywnych rynkach Wroctawia
i Gdanska. Najwigksze wahania miary mozna zauwazy¢ w przypadku Kielc.
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Rys. 4. Odlegtos¢ Canberra badanych miast od Warszawy dla liczby mieszkan
przypadajacych na 1000 mieszkancéw wedtug form budownictwa w latach 20062015

Zrédto: obliczenia wiasne.

Przyjmujac jako zmienng liczb¢ mieszkaf oddanych do uzytkowania wedtug
poszczeg6lnych form budownictwa, ale nie odnoszac tej wielkosci do liczby
mieszkancéw (rys. 5), najmniejszg odlegto§¢ od rynku warszawskiego mozna
zauwazyC¢ dla Wroctawia i Krakowa, gdzie dominuje budownictwo wielorodzinne,
natomiast najwieksze wartoSci miary odlegtoSci Canberra — dla Opola, Zielonej
Gory i Katowic, w ktérych dominuje budownictwo indywidualne.
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Jesli chodzi o przyszte efekty budownictwa mieszkaniowego, miarg wska-
zujgcg na optymizm inwestorow jest liczba wydanych pozwolefi na budowe
mieszkaf. Omawiany wskaznik w przeliczeniu na 1000 mieszkancéw pozwala
poréwnaé aktywnoSc¢ lokalnych rynkéw w analizowanych miastach. W wiekszosci
miast nastgpit regres w 2009 r. bedacy efektem rozpoczynajacego si¢ kryzysu
gospodarczego. Nie wszystkie rynki zareagowaty jednak w tym samym czasie,
niektére z rocznym opdznieniem (np. Warszawa, Gdynia, Gdafisk, Poznah czy
Zielona Géra). W miastach, takich jak Opole, Katowice, Szczecin czy Krakow,
po regresie w 2009 r., w kolejnym roku odnotowano zwigkszenie aktywnoSci
inwestoréw wyrazajgce si¢ zmiang tendencji w liczbie uzyskanych pozwolen na
budowe nowych mieszkan.
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Rys. 5. Odlegtos¢ Canberra badanych miast od Warszawy dla liczby mieszkan wedlug
form budownictwa w latach 20062015

Zrédto: obliczenia wlasne.

Kolejny spadek wskaZnika widoczny jest w wiekszoSci miast w 2013 r.
Od 2014 r. widoczna jest za$ tendencja wzrostowa wskaZnika we wszystkich
analizowanych miastach. W calym analizowanym okresie najwyzsze wartoSci
wskazZnika, siggajace 16—18 pozwolen na 1000 mieszkancéw, odnotowano
w Krakowie, Warszawie, Wroctawiu i Gdansku. Sg to zdecydowanie najwaz-
niejsze rynki nowych inwestycji mieszkaniowych w Polsce. Najnizsze wartoSci
wskaznika wystapity w przypadku Olsztyna i Opola. R6znica migdzy wskaz-
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nikami dla poszczegdlnych miast jest nawet dziewigciokrotna. Najwigcej miast
odnotowato wskaznik w przedziale 2—8 pozwolef przypadajacych na 1000
mieszkaficOw.

Uzyskanie pozwolenia na budowe mieszkan nie jest jednoznaczne z rozpo-
czgciem inwestycji. Zatamanie rynku jest czgsta przyczyng odlozenia decyzji
o budowie, zazwyczaj do trzech lat (wynika to z waznoSci pozwolenia na budowe).
Wskaznik mieszkan, ktérych budowe rozpoczeto, potwierdza przesunigcie decyzji
inwestorow o budowie nawet o dwa lata w stosunku do uzyskanych pozwolen
na budowe w 2008 r. Najbardziej aktywne rynki w catym badanym okresie to
Krakéw oraz Gdansk. W latach 20062008 oraz 2014-2015 wysokg warto§¢
wskaznika zanotowano réwniez w Warszawie. Najnizszg aktywno$¢ w catym
badanym okresie mozna zauwazy¢ w Opolu oraz £.odzi. Réznica migdzy wskaz-
nikami dla miast jest nawet siedmiokrotna. Najwigcej miast ma wskaznik z prze-
dziatu 2—-6 mieszkan, ktérych budowe rozpoczeto, na 1000 mieszkaficéw.

Ze wzgledu na cykl inwestycyjny liczba mieszkafi oddanych do uzytkowania
w stosunku do liczby mieszkafi, ktérych budowe rozpoczeto, wykazuje op6z-
nienie do dwdch lat. Dlatego pierwsze zalamanie rynku, bedace efektem kryzysu
gospodarczego, jest zauwazalne w latach 2009-2010. WskaZnik ten jest réwniez
zwigzany z liczba rozpoczynanych nowych inwestycji. Wiekszo$¢ inwestorow
w latach 2009-2012 miata kfopoty ze sprzedaza wybudowanych mieszkaf, stad
awersja do rozpoczynania nowych inwestycji. Jesli chodzi o warto$¢ badanego
wskazZnika, w latach 2006-2009 dominujg inwestycje w Krakowie i Warszawie,
w latach 2010-2013 we Wroctawiu 1 Gdansku, natomiast w latach 2014-2016
w Rzeszowie i Wroctawiu. W wigkszoSci miast w calym badanym okresie
wskaznik miescit si¢ w przedziale 2—10 mieszkafi oddawanych do uzytkowania
na 1000 mieszkancow.

Analiza miary odlegtoSci Canberra (dla zmiennych: liczba mieszkan, na ktérych
budowe wydano pozwolenia, liczba mieszkan, ktérych budowe rozpoczeto, oraz
liczba mieszkan oddanych do uzytkowania) pozwala wskaza¢ miasta znaczaco
réznigce si¢ od pozostatych pod wzgledem aktywnoSci lokalnych rynkéw.
Mozna wyréznié miasta ,,gorsze” od Warszawy, czyli takie, w ktérych wartosci
wszystkich trzech zmiennych byty nizsze niz w Warszawie (rys. 6), oraz miasta
»lepsze” od Warszawy, czyli takie, w ktérych warto$ci zmiennych byly wyzsze
niz w Warszawie w wiekszosci badanych lat, a zwlaszcza w ostatnich trzech latach
(rys. 7). Miasta z wyzszymi warto$ciami zmiennych to Gdafsk, Krakéw, Rzeszow
i Wroctaw. Dla tych miast odlegto$¢ od 2011 r. jest mniejsza niz 0,2.

W nastepnym etapie wyznaczono warto$ci miernika rozwoju za pomocg
metody TOPSIS. Zmiennymi byty liczba mieszkaf, na ktérych budowe wydano
pozwolenia, liczba mieszkan, ktérych budowe rozpoczeto, oraz liczba mieszkan
oddanych do uzytkowania (wszystkie w przeliczeniu na 1000 mieszkaficéw).
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Metode TOPSIS zastosowano w taki sposdb, Ze wzorzec i antywzorzec zostaty
wyznaczone dla wszystkich lat fgcznie. Z tego wzgledu mozliwe jest poréwny-
wanie w czasie (rys. 8).
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Rys. 6. Odlegtos¢ Canberra badanych miast od Warszawy w latach 20062015 — miasta
z nizszymi warto§ciami analizowanych zmiennych

Zrédto: obliczenia wiasne.
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Rys. 7. Odlegtos¢ badanych miast od Warszawy w latach 20062015 — miasta
z wyzszymi wartoSciami analizowanych zmiennych

Zrédto: obliczenia wiasne.
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Miernik rozwoju
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Rys. 8. Warto$ci miernika rozwoju wyznaczonego metodg TOPSIS w latach 2006-2015

Zrédto: obliczenia wiasne.

Od 2011 r. miernik rozwoju dla Gdanska, Krakowa, Rzeszowa i Wroctawia
przyjmuje wartoSci wyzsze niz dla Warszawy. Najnizsze wartoSci miernika
rozwoju charakteryzowaty Bydgoszcz, 1.6dzZ, Katowice i Opole.

Uzyskane wyniki wskazujg na duze réznice migdzy poziomem badanych
zmiennych w najwiekszych miastach a Warszawa i grupg kilku miast ,,lepszych”
od Warszawy. Sg to przestanki zaréwno dla decydentéw kierujacych wsparcie
finansowe w ramach programéw mieszkaniowych do miast ,,gorszych” od stolicy,
jak réwniez dla inwestoréw typujacych atrakcyjne rynki, by zaangazowac kapitat
w nowe projekty mieszkaniowe.

6. Wnioski

Cena jest wypadkowg popytu i podazy na rynku, dlatego zauwazalne tendencje
w dynamice i kierunku zmian cen jednostkowych sa réwniez barometrem sytu-
acji na rynku mieszkaniowym. Podobna funkcje petni wskaZnik aktywnoSci
podmiotéw na rynku mierzony liczbg transakcji rynkowych. Celem artykutu byto
poréwnanie rynkéw mieszkaniowych 17 najwigekszych miast w Polsce w latach
2006-2015.

Uzyskane wyniki potwierdzaja zmiany na lokalnych rynkach w badanych
miastach po 2008 r. Poczawszy od pierwszego kwartatu 2009 r., spadajg ceny
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jednostkowe mieszkan zaréwno na rynku pierwotnym, jak i na rynku wtérnym,
spada popyt na mieszkania, co wida¢ w malejacej liczbie zawieranych umoéw.
Na podstawie badanych dysproporcji miedzy najwigkszymi miastami w Polsce
mozna zauwazy¢, ze zréznicowanie wartoSci badanych zmiennych jest wieksze
w okresie hossy (lata 2006-2008) niz bessy w latach kolejnych, kiedy sg one
bardziej skupione. Oznacza to, ze rynek mieszkaniowy w wigekszoSci analizowa-
nych miast w czasie hossy znacznie si¢ rézni od rynkéw najlepszych. W okresie
dekoniunktury rynki zachowuja si¢ podobnie, a analizowane tendencje zmiennych
sq w wigkszoSci przypadkéw zbiezne.

Zaobserwowane prawidtowoSci dotyczg zaréwno zmian na rynku wtérnym
w kontekscie rynku pierwotnego (nowych efektéw budownictwa mieszkaniowego),
jak 1 analiz z uwzglednieniem form budownictwa.

Niezaleznie od cyklu koniunkturalnego w skali kraju wystepuja rynki stabsze
(gorsze od przyjetego punktu odniesienia) oraz rynki lepsze. Okazato si¢ rowniez,
ze rynek warszawski nie jest w kazdym badanym roku liderem mieszkaniowym
w Swietle badanych zmiennych, istotnych z punktu widzenia opisu zjawisk na tym
rynku. Liderami sg réwniez Krakéw, Wroctaw czy Gdafisk. Uzyskane wyniki
moga by¢ cenng wskazowka stuzaca do wyboru punktu odniesienia w innych
badaniach rynkéw mieszkaniowych. Stanowia réwniez material poréwnawczy dla
decydentéw i inwestoréw na rynku mieszkaniowym.
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The Distance between the Largest Polish Cities — the Housing Market
in Different Phases of the Business Cycle

The paper compares the housing markets in the 17 biggest cities in Poland according to
their diversity in time. The level of diversification is analyzed by examining the distance
from the Warsaw housing market, which was the benchmark. This approach enabled an
evaluation of the distances between Warsaw, Poland’s capital city, and other cities. Stand-
ardised measures were applied to evaluate changes in time. In the research, the Canberra
distance was applied because it depends on relative differences between the values of the
variables analysed. The parameters of the trends of the distances were estimated. Addi-
tionally, dynamic development measures were calculated using the TOPSIS method.

The analysis concerns the prices of apartments on the primary and secondary markets
in the years 2006-2016. This period includes different phases of business cycle: the boom
in 20062008, the fall in 2009-2012 and the slow climb out the deep crisis afterwards.
Other features of the housing market were also considered. The results obtained may
provide clues to how governmental housing policy will shape up in order to support the
less developed housing markets in Bydgoszcz, 1.6dZ, Katowice and Opole.

Keywords: housing market, business cycle, regional comparisons, Canberra distance.
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Porownanie bayesowskich modeli
Copula-AR(1)-GARCH(1,1)
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warunkowych’

Streszczenie

Celem artykutu jest formalne poréwnanie mocy wyjasniajacej dwuwymiarowych
bayesowskich modeli Copula-GARCH z warunkowym sko§nym oraz symetrycznym
rozktadem #-Studenta na przyktadzie danych pochodzacych z polskiego rynku finanso-
wego. Przedmiotem poréwnania byty 22 modele Copula-AR(1)-GARCH(1,1) rézniace si¢
kopula oraz wystgpowaniem skoS$nosci rozktadéw brzegowych. W kontekScie rozwaza-
nych modeli opracowane zostaly metody Monte Carlo z funkcjg waznoSci w celu uzyska-
nia charakterystyki rozktadéw a posteriori oraz wartosci brzegowych gesto$ci macierzy
obserwacji. Dla analizowanych danych empirycznych bardziej prawdopodobne a posteriori
okazatly si¢ modele z symetrycznymi warunkowymi rozkfadami #-Studenta. Dla logaryt-
micznych dziennych stép zwrotu subindekséw indeksu WIG najwyzsze prawdopodobien-
stwo a posteriori uzyskal model z kopulg Claytona-Gumbela. Zastosowanie skoSnego
rozktadu 7-Studenta nie poprawito mocy wyjasniajacej modeli Copula-GARCH.
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Stowa kluczowe: kopula, model Copula-AR-GARCH, wnioskowanie bayesowskie,
bayesowskie poréwnanie modeli, technika bayesowskiego taczenia wiedzy, metoda Monte
Carlo z funkcjg waznoSci.

Klasyfikacja JEL: C11, C51, C52, C58.

1. Wprowadzenie

Modelowanie powigzan i zalezno$ci migdzy aktywami finansowymi, z jedno-
czesnym uwzglednieniem charakterystycznych cech warunkowych rozktadow
brzegowych tych aktywdéw oraz formalnym poréwnaniem proponowanych struktur
zaleznoS$ci, ma istotne znaczenie nie tylko teoretyczne, ale takze praktyczne.
Prognozowanie zmiennoSci oraz dynamiki zalezno$ci pomig¢dzy procesami jest
jednym z podstawowych zagadniefi stochastycznego podejscia do wyceny instru-
mentéw pochodnych, optymalizacji portfeli inwestycyjnych i kalkulacji wartoSci
zagrozonej (value at risk). Bioragc pod uwage zarzadzania ryzykiem, uwzgled-
nienie w modelowaniu wielowymiarowej struktury zaleznoSci jednoczesnego
przyjmowania wartoSci ekstremalnych moze by¢ kluczowe dla podejmowania
decyzji. Zastosowanie kopuli w modelowaniu wielowymiarowych rozktadéw jest
jednym z proponowanych podej$¢ do tego zagadnienia. Rodzina kopul dwuwy-
miarowych obejmuje kopule o symetrycznych oraz asymetrycznych warto$ciach
tzw. wspétczynnikéw zaleznosci ogonowych! (tail dependence) [Joe 1993].

Podstawowym narzedziem ekonometrii finansowej, zaréwno w analizach
jednowymiarowych, jak i wielowymiarowych, jest proces GARCH (Gener-
alised Autoregressive Conditionally Heteroscedastic) zaproponowany przez
T. Borellsleva w 1986 1. jako uogdlnienie procesu ARCH (Autoregressive Condi-
tionally Heteroscedastic). W wyniku poszukiwaf modeli lepiej opisujacych
dane finansowe powstaty réznego typu uogdlnienia i modyfikacje podstawo-
wego procesu GARCH; sa to w przypadku jednowymiarowym m.in. EGARCH,
TGARCH, GJR-GARCH, IGARCH, FIGARCH, a wiclowymiarowym m.in.
VECH, CCC, DCC, BEKK [Fiszeder 2009]. Model Copula-GARCH zapropo-
nowat A.J. Patton [2006b] oraz E. Jondeau i M. Rockinger [2006]. Specyfikacja
tego modelu pozwala na ujecie asymetrii w rozkfadach warunkowych oraz asyme-
trii w strukturze zaleznoSci przez dobér odpowiedniej kopuli.

W niniejszym artykule przedmiotem rozwazaf byly dwuwymiarowe bayesow-
skie modele Copula-AR(1)-GARCH(1,1) z warunkowymi rozktadami brzegowymi
t-Studenta i sko$nymi 7-Studenta. W modelu Copula-GARCH wielowymiarowy

! Prawdopodobiefistwa warunkowego przekroczenia kwantyla rzedu o przez jedng zmienng
losowa, pod warunkiem zZe uczyni to druga zmienna losowa przy rzedzie kwantyla dazacym do
1 lub 0.
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rozktad wektora losowego definiowany jest z wykorzystaniem warunkowych
kopul, ktére w konsekwencji twierdzenia Sklara, mogg zosta¢ uznane za funkcje
okreSlajace strukture zaleznoSci pomiedzy skfadowymi tego wektora. Z kolei
warunkowe wartoSci oczekiwane 1 wariancje rozktadéw brzegowych w modelu
opisywane sa, odpowiednio, strukturg autoregresyjna i GARCH(1,1). Istnieje
mozliwo$¢ rozszerzenia przedmiotowych badafi na przypadki o wyzszych wymia-
rach. Powodami ograniczenia si¢ do przypadku dwuwymiarowego sg wzgledy
numeryczne zwigzane z czasem obliczefi wartoSci brzegowej gestoSci macierzy
obserwacji (w przypadku wyzszych wymiaréw jest to bardzo czasochionne) oraz
mozliwo$§¢ rozwazania duzej liczby kopuli dwuwymiarowych. Warto rowniez
wspomnied, ze wielowymiarowe kopule eliptyczne albo maja zerowe wspétczyn-
niki zaleznoSci ogonowych, albo zaleznoSci te sa symetryczne, zalezne od liczby
stopni swobody. Z kolei kopule archimedesowe z uwagi na matg liczb¢ parame-
tréw nie pozwalajg na swobodne sterowanie strukturg zaleznosSci [Doman 2011].
Wobec tych mankamentéw w wielowymiarowym modelowaniu proponuje si¢
stosowanie kaskad kopuli dwuwymiarowych (pair-copula) [Czado 2010, Doman
2011].

Gtéwnym celem badaf bylo poréwnanie mocy wyjasniajacej modeli
Copula-GARCH ze sko$nym i symetrycznym rozktadem 7-Studenta na przykta-
dzie danych finansowych. Do estymacji i poréwnania modeli zastosowano podej-
Scie bayesowskie, ktore jest podejSciem formalnym i cato§ciowym. Weryfikacje
koniecznoS$ci uwzglgdniania sko$nosci rozktadéw jednowymiarowych w przed-
miotowym modelu przeprowadzono dla logarytmicznych stép zwrotu notowan
dwoch subindekséw indeksu WIG — WIG-Budownictwo oraz WIG-Informatyka.
Charakterystyki probkowe tych danych wskazuja na wystgpowanie asymetrii
rozktadow brzegowych. Opracowano réwniez metody Monte Carlo z funkcja
waznoSci w kontekScie stosowanych modeli.

Pierwsza pracg z zakresu bayesowskiego poréwnania modeli jest praca [Huard,
Evin i Favre 2006], w ktérej przedstawiono wyniki bayesowskiego poréwnania
wybranych 9 kopul, proponujac rozktad a priori bezposSrednio dla wspétczyn-
nika tau Kendalla. Nastgpnie R. Silva i H.F. Lopes [2008] zastosowali podejscie
bayesowskie do szacowania parametréw 6 wybranych kopul; poréwnanie modeli
opieralo si¢ na kryteriach informacyjnych, m.in.: DIC (deviance information crite-
rion), AIC i BIC. W publikacji [Rossi, Ehlers i Filho 2012] zaprezentowano wyniki
poréwnania 5 modeli Copula-GARCH z warunkowym brzegowym symetrycznym
i sko$nym rozktadem #-Studenta dla danych symulowanych. Poréwnanie modeli
opierato si¢ na kryteriach informacyjnych, m.in.: DIC, EAIC (expected value of the
Akaike information criterion) i EBIC (the expected value of the Bayesian infor-
mation criterion). W pracy [Mokrzycka i Pajor 2016] przedstawiono bayesowskie



114 Justyna Mokrzycka

poréwnanie 11 modeli Copula-AR(1)-GARCH(1,1) z warunkowym brzegowym
rozktadem symetrycznym z-Studenta dla subindeksu indeksu WIG.

W artykule przedstawiono wyniki bayesowskiego (opartego na prawdopodo-
biefistwach a posteriori modeli) poréwnania modeli Copula-GARCH o réznych
strukturach zaleznoSci oraz dwdch typach warunkowych rozktadéw brzegowych
z wykorzystaniem danych rzeczywistych. Zaprezentowana w pracy estymacja
bayesowskich modeli Copula-GARCH oraz ich poréwnanie stanowifa kontynu-
acje badan prezentowanych w pracy [Mokrzycka i Pajor 2016]. Przedstawiono
bayesowski model Copula-AR(1)-GARCH(1,1), oméwiono estymacj¢ i poréw-
nanie modeli bayesowskich wraz z technika bayesowskiego taczenia wiedzy oraz
krétko zaprezentowano sposéb estymacji parametréw modelu z wykorzystaniem
metody Monte Carlo z funkcja wazno$ci. Przedstawiono takze wyniki empiryczne
dla wskazanych powyzej stop zwrotu z okresu od 1.08.2005 do 21.09.2015. Obli-
czenia wykonano z uzyciem programu MATLAB2014 oraz opracowanych w tym
programie autorskich procedur.

2. Bayesowski model Copula-AR(1)-GARCH(1,1)

Niech zbiér Y x Y, < RT*9 " jest zbiorem mozliwych realizacji badanego
zjawiska. Wektor (y, yf) € RT+9)xn oznacza pojedynczg realizacje tego zjawiska,
przy czymy € RT*" jest wektorem zaobserwowanych wartosci, natomiast V€ R
wektorem wartoSci prognozowanych. Badane zjawisko opisane jest przez model
statystyczny (Y x Y, F, P), gdzie F jest 0-agebra podzbioréw zbioru ¥ x ¥, c R+
(0-algebrg zbioréw borelowskich); P = {P,:0 € O} parametryczng rodzing rozktadéw
prawdopodobiefistwa okreslonych na F o funkcjach gestosci p(:10):Y x Y~ RU {0}
okreS§lonych na zbiorze mozliwych realizacji badanego zjawiska. Nastepnie niech
p(0) bedzie funkcjg gestosci rozktadu wektora parametréw, czyli tzw. rozktadem
a priori. Bayesowski model statystyczny jest jednoznacznie okreSlony przez gestos¢
Tacznego rozktadu prawdopodobiefistwa wektora zmiennych obserwowalnych,
wektora wielkoSci prognozowanych oraz wektora parametréw [Osiewalski 2001]:

Py, 0) =, 3, 0)p(©) = p(y, |y, O)p(y | O)p(©).

PrzejdZzmy do specyfikacji procesu Copula-AR(1)-GARCH(1,1). Proces
stochastyczny {y, = (yw yz’t)’, t=0,1,2, ..., T} jest procesem Copula-AR(1)-
-GARCH(1,1) z warunkowymi rozktadami #-Studenta, jezeli spetnia nastepujace
réwnania:

Vii= @it @iYipa %0 M

Zi =€y hiys @)
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hi =04+ ai,lzzi,t—l + Bi,lhi,t—l’ 3)

gdziei=1,2,1=1,2,...,T,a,>0,a,,>0,0,,>0, {ei ], ~iit(0, 1,v), czyli
{e, ,t=1,2,..., T} jest ciggiem niezaleznych zmiennych losowych o rozkta-
dzie 7-Studenta z zerowg modalng, jednostkowg precyzjg i v, stopniami swobody
(E(ei,) =v/(v, - 2), v,>2). Natomiast tgczny rozktad wektora (81, o€ )" zadany
jest poprzez kopulg o gestoSci c(u,, u,) [Patton 2006b, Jondeau i Rockinger 2006,
Doman 2011, Mokrzycka i Pajor 2016].

W modelu Copula-AR(1)-GARCH(1,1) z warunkowymi sko$nymi rozktadami
t-Studenta {e, ,}/_ ~ iiS1(0, 1, v., V), gdzie St(0, 1, v,, v) oznacza skoSny rozktad
t-Studenta z zerowg modalng, jednostkowg precyzjg, v, stopniami swobody oraz
parametrze asymetrii v,.

Kopula to funkcja okreSlona na kostce [0, 1]” o wartoSciach w przedziale [0, 1],
bedaca obcieciem dystrybuanty n-wymiarowego rozktadu prawdopodobienstwa
o jednostajnych rozktadach brzegowych na przedziale [0, 1] do kostki jednostkowej
[Jaworski 2012, Durante i Sempi 2016, Doman 2011]. Podstawa do stosowania
kopul w statystyce, a takze w badaniach ekonometrycznych jest twierdzenie Sklara,
ktory wykazat, ze dla kazdej n-wymiarowej dystrybuanty H istnieje taka kopula C,
ze zachodzi nastgpujgca rownos¢: H(x, ..., x,) = C(F,(x)), ..., F (x ), gdzie
F, ..., F sadystrybuantami brzegowymi. Ponadto, jesli dystrybuanty brzegowe
sg ciggte, to kopula C wyznaczona jest jednoznacznie. Twierdzenie odwrotne do
twierdzenia Sklara rowniez jest prawdziwe, tzn. jezeli C jest n-wymiarowa kopula,
aF,, .., F sgjednowymiarowymi dystrybuantami, to funkcja H(x,, ..., x ) =
= C(F,(x)), ..., F (x)) jest n-wymiarowg dystrybuantg, a F, ..., F, jej dystry-
buantami brzegowymi [Nelsen 1999, Jaworski 2012]. Z kolei rozszerzenie tego
twierdzenia na rozktady warunkowe, z warunkowa kopula, zostalo przedstawione
przez A.J. Pattona w 2006 r. Stosowanie twierdzenia z rozktadami warunkowymi
jest mozliwe w przypadku, gdy zbiér informacji, wzgledem ktérego odbywa si¢
warunkowanie, jest taki sam dla warunkowej kopuli oraz warunkowych rozktadéw
brzegowych [Patton 2006b]. Wspétczynnik tau Kendalla (t) oraz wspétczynniki
MY, ML zaleznoSci w ogonach rozktadéw dwuwymiarowych dla wektora ciggtych
zmiennych losowych (X, X,) o kopuli C mogg zosta¢ wyznaczone za pomocg
nastepujacych wzoréw:

I(XI,X2)=4ff[OJ]2 Cluy,uy)d Cluy, 1)1,

200-1+C(1-a,l-a)
(04 B

C(o, o)
L_ lim =22
7“—(}1}{)& o

A= lim
W pracy wykorzystano przede wszystkim kopule, dla ktérych wspétczynniki
zaleznoSci ogonowych posiadajg posta¢ analityczng. Zestawienie kopul i postaci
tych wspéiczynnikow zawarto w tabeli 1. Dobdr kopul podyktowany byt przede
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wszystkim uwzglednieniem tych typéw, ktore, po pierwsze, dopuszczajg asyme-
tryczne warto$ci wspotczynnikow zaleznosci w ogonach rozktadu, w tym zerowg
wartoS¢ jednego wspétczynnika, po drugie, obejmuja klasycznie stosowane wielo-
wymiarowe rozkfady 7-Studenta.

Warunkowa gestoS¢ wektora €, = (81’1, 82,[) w modelu Copula-AR(1)-
-GARCH(1,1) z warunkowymi rozktadami #-Studenta ma postac:

P s 82,t| V- 1):C(tvl(81,z| v, l)’tvz(82,t| v,y | W, )f€ 50,1y, | V) x
x (&, 5 0, 1, v, [y, ), @)

gdzie 7 (-) oznacza dystrybuant¢ jednowymiarowego rozktadu z-Studenta
o zerowej modalnej, jednostkowej precyzji i v stopniach swobody, za$ f, (+; 0, 1, v)
jest gestoScia tego rozktadu. Natomiast w przypadku zastosowania rozktadu
skosnego #-Studenta dla g, , i €, , gestoS¢ rozktadu prawdopodobiefistwa wektora
€, ma postac:
ps(el,z’ 82,t| lljt— l)=
=ctt,, @, v )t @ v )Ty ) f, @ 0. Ly Ty, px )
X [0 €55 0, 1, v, 7, RN

gdzie tw( -) oznacza dystrybuant¢ jednowymiarowego rozkiadu sko$Snego
t-Studenta o zerowej modalnej, jednostkowej precyzji, v stopniach swobody (v > 2)
i parametrze asymetrii Y > 0, za$ fs;,«(('; 0, 1, v, y) jest gestoScig tego rozkladu i ma
nastepujacg postaé [Osiewalski 2001, Pipiefi 2006]:

ar(*5)

(y+y)T(F)/av g

XA [T () (o (P ) (8= )+ 7 oy (3= 0}

Ssey (x| Vil by y) =

-05(v+1))

Z kolei taczny warunkowy rozktad wektora (y, ,, y, ) przy W, =0 070, Y,
i = 1,2 jest nastepujacy:

b (yl,zsyz,z‘llfpl):ps ((J’I,z_ul,z)/m’ (YZ,z_uz,t)/\/E‘Wt—l)/v hyhy,. (6)

Wobec powyzszego, oznaczajac przez 6 = (8,,',0.')' € © = O, x O, < R" wektor
nieznanych parametréw modelu Copula-AR(1)-GARCH(1,1), gestoS¢ tacznego
rozktadu macierzy obserwacji ma postac:

p(.y‘eG’eC)zl_L'T:]py(.yl,t’yZ,t‘Wt—l)’ @)
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przy czym 6, oznacza wektor parametréw struktury AR(1)-GARCH(1,1), 6 . wektor
parametréw kopuli.

W bayesowskim modelu Copula-AR(1)-GARCH(1,1), w ktérym nieznane para-
metry traktowane s3 jako zmienne losowe, gesto$¢ facznego rozktadu macierzy
obserwacji i parametréw ma postac:

P(1.6,.6.) =p(16,,6.)p@,.6,).

gdzie p(©)= p(8,, B,) jest ggstoscig rozktadu a priori wektora 0,p(y |GG, 0,) jest
tzw. gestoScig probkowg macierzy obserwacji, ktéra w przypadku analizowanego
modelu w swojej postaci zawiera gesto$¢ okreslonej warunkowej kopuli oraz
gestoSci warunkowych rozktadéw brzegowych (por. réwnanie (7)).

W dalszej czedci pracy przyjeto, ze gestoS¢ rozktadu a priori nieznanych para-
metréw modelu Copula-AR(1)-GARCH(1,1) dla struktury AR(1)-GARCH(1,1),
czyli wektora:

0= (@100 @11 0y g5 Oy 15 By 1 Vs V1o P 00 Py 130 05 O 1o By 15 V55 V),
ma postac
p<eG)=p((pl,O’(PZ,O)p((Pl,l’(PZ,I)Hlep(a‘i,o)p(o(‘i,l’ i,1)P(Yi)P(Vi)s
gdzie
p<(p1,0’(P2,0):fN,2<(pl,0’(p2,0‘(0*0)”]>; P((P1,1’(P2,1)=%1(71,1)2((Pl,ls(Pz,l);
P(040)= fiop (00 | M) ha =12 Pt 1B )= L (014 B )
B=[0.11"n{(x, ) :x+y <1} p(y)= fiy (v:[ 0.1).
przy czym f; , to gestoS¢ rozktadu log-normalnego o parametrach p=0,6 = 1;

1 x_u’v .
p(v,-):c—vexp<— 5, )I(uwoo)(v,-); w,=2;0,=8;E(v,)=10,i=1,2.

Gestos¢ rozktadu a priori przyjeto tak, by ograniczy¢é wnoszenie istotnych
informacji do modelu, wzorujac si¢ na badaniach prowadzonych przez A. Pajor
[2003] oraz M. Pipienia [2006]. Podobnie dob6r gestosci rozktadu a priori dla
parametréw poszczegdlnych kopul mial na celu przyjecie rozktadéw, ktére nie
whnosityby istotnych informacji do modelu, stad tez przyjeto rozktady, dla ktérych
wspétczynnik tau Kendalla ma do$¢ rozproszony rozktad (zblizony do rozktadu
jednostajnego). Doboru typéw rozktadéw i wartos$ci parametréw dokonano za
pomocg symulacji [Mokrzycka i Pajor 2016]. Zestawienie tych rozktadéw przed-
stawiono w tabeli 1.
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3. Estymacja i por6wnanie modeli bayesowskich

Podstawa wnioskowania w modelach bayesowskich sg zasady rachunku praw-
dopodobienstwa oraz twierdzenie Bayesa. Estymacja parametrow modelu staty-
stycznego polega na wyznaczeniu — z gegstosci p(y, 6, 0,.)=p(y | 0..0p®,, 06, —
rozktadu warunkowego wektora zmiennych losowych 6 = (8, 6 ) przy ustalonym
wektorze obserwacji y, czyli tzw. rozktadu a posteriori:

® ):p(y,e)z p(»[0)r(8)
N R PTTIETIVTY

gdzie p(y) :Ie p(y10)p(0)d(6) jest brzegowa gestoscig wektora obserwacji.
W modelu bayesowskim rozktad a posteriori taczy wstepna wiedze badacza
dotyczgcg parametréw 6 = (8, 6,) z informacjg, jakg niosg dane empiryczne,
okreslang przez gesto$é p(y| 8) [Pajor 2003].

Poréwnanie konkurencyjnych modeli bayesowskich wymaga obliczenia, na
podstawie wzoru Bayesa, prawdopodobienstwa a posteriori tych modeli [Osie-
walski 2001]. Niech M = {M,, ..., M } bedzie kompletnym zbiorem wzajemnie
roztgcznych modeli bayesowskich: M. p(y, B(i)) = pl.(y| O(i))pi(e(i)), i=1,...,m,
gdzie 0, € © jest wektorem parametréw modelu M,. Prawdopodobienstwo
a posteriori modelu, wyznaczone na podstawie wzoru Bayesa, jest postaci:

) p(M)p(y|M,)

g X p(Mp(y| M)
gdzie p(M) to prawdopodobienstwo a priori modelu M, p(y | M) to brzegowa
gestos¢ macierzy obserwacji w modelu M : p(y| M) = p(y) = J@pi(y | 0,)p.(6,)do .
Model z najwyzszym prawdopodobiefistwem a posteriori uznawany jest za model
najlepiej wyjasniajacy dane empiryczne. Z kolei dobér prawdopodobiefistw
a priori modeli p(M,) sprowadza si¢ najczgsciej do przyjecia, ze sg one jednakowe,
Iub do nadania wyzszych prawdopodobiefistw modelom o mniejszej liczbie para-
metrow, zgodnie z tzw. zasadg brzytwy Ockhama [Osiewalski 2001].

Jezeli glownym celem badawczym jest wnioskowanie o parametrach wspdlnych
dla wszystkich modeli (np. wnioskowanie o wspétczynniku tau Kendalla), mozliwe
jest pominigcie wyboru najbardziej prawdopodobnego modelu i zastosowanie tech-
niki bayesowskiego faczenia wiedzy (Bayesian pooling approach). Metoda spro-
wadza si¢ do obliczenia Sredniej wazonej poszczegdlnych gestoSci a posteriori
wspoélnych parametréw z wagami réwnymi prawdopodobienstwom a poste-
riori modeli [Osiewalski 2001]. GestoS¢ a posteriori dla wektora wspdlnych parame-

»)pi(A] y), gdzie pM,| ) jest
prawdopodobiefistwem a posteriori obliczonym zgodnie ze wzorem (8), p,(A | y)

(M, i=1,....m ®)

tréw A ma wéwczas postac: p(A|y)=2."_, p(Mi
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jest gestoscig brzegowego rozktadu a posteriori wektora A w modelu M,. Zasto-
sowanie bayesowskiego taczenia wiedzy pozwala na uwzglednienie zaréwno
niepewnosci co do wartoSci nieznanego parametru, jak i przez uSrednienie wiedzy
o wspélnych parametrach, niepewnoSci co do prawidtowej specyfikacji modelu
w skonczonej klasie modeli [Osiewalski 2001].

4. Losowanie z funkcja waznoSci

Wyznaczenie charakterystyk rozktadu a posteriori w modelu bayesowskim
W jawnej postaci nie zawsze jest mozliwe z uwagi na skomplikowang postaé
gestosci rozktadu a posteriori tego rozktadu. Wobec tego do wyznaczenia tych
charakterystyk stosuje si¢ numeryczne metody catkowania. Najczgsciej stosowane
w kontekScie wnioskowania bayesowskiego s3 metody Monte Carlo [Osiewalski
2001, Pajor 2003, Pipiefi 2006]. W niniejszej pracy z uwagi na nieduzg liczbe
parametréw zastosowano metode Monte Carlo z funkcja waznoSci (Monte Carlo
Importance Sampling). Metoda ta byta jedng z pierwszych metod stosowanych
w ekonometrii bayesowskiej [Kloek 1 van Dijk 1978].

p(y[0)p(6)
L p(y|0)p(8)de
parametréw modelu, 6, jest proporcjonalna do iloczynu f(0) = p(y| 6) p(). Wyzna-
czenie charakterystyk rozktadu a posteriori wektora parametréw 0 sprowadza si¢
do obliczenia wartoSci oczekiwanych, wzgledem rozktadu a posteriori, pewnych

funkcji wektora 6 [Osiewalski 2001, Pipieni 2006]. Niech g oznacza te funkcje,
a s bedzie gestoScig pewnego rozkladu, wowczas:

Poniewaz p(8 | y)= wiec gestoS¢ rozktadu a posteriori wektora

[ s(e)10)a0
Lreyde

L a0 Lig asco) @

/f() |

$()45(8)

gdzie dS(0) oznacza catkowanie wzgledem absolutnie ciagtej miary probabili-
stycznej S okreslonej na G-algebrze zbioru ©, o dodatniej funkcji gestosci s [Pipien
2006]. Wobec powyzszego obliczenie szukanej wartoSci oczekiwanej I sprowadza
si¢ do obliczenia ilorazu dwoch wartosci oczekiwanych wzgledem znanej miary S,
ktdre to z kolei mozemy estymowac za pomocg Srednich z préby. Estymator Monte
Carlo wielkoSci I ma posta¢ [Osiewalski 2001, Pipien 2006]:

1=E(g(0)|y)= [ 2(8)p(6 | y)d0=
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D I
. W00) X e6)u(o) w0

ICED) 2 w(e')
AT
f(8)

gdzie w(0) = 5(8) oznacza tzw. funkcje wagowa.

B

Jezeli funkcja f jest proporcjonalna do gesto$ci wlasciwego rozktadu prawdo-
podobiefistwa oraz 00, ..., 8" € O s3 losowane niezaleznie z rozktadu o gestoSci
s oraz wartoS¢ oczekiwana E(g|y) istnieje i jest skoficzona, to zachodzi zbieznosé
prawie wszedzie: I —E(g \ ), n— oo (estymator jest zgodny). Ponadto przy spet-
nieniu pewnych warunkow podanych m.in. w pracy [Geweke 1989] estymator ten
jest asymptotycznie normalny.

Stosowanie metod Monte Carlo zwigzane jest z obecnoS$cig biedéw numerycz-
nych. Standardowy bfad numeryczny metody Monte Carlo (NSE, numerical stan-

9(1) A e(l)
dard error) postaci (l)n \/ Z’ 1 g( ) w(67) powinien osigga¢ wartoSci

w(89))
zerowe. Estymator Wspolczynnlka RNE (relative numerical efficiency, wzglednej

[Zl 18 (9(1) W(e(l)) }\2

n W e(l))

l

efektywnosci numerycznej) postaci RNE = Az powi-
nien przyjmowaé wartoSci bliskie jeden, co zachodzi wéwczas, gdy losowanie
wedtug funkcji waznoSci prawie nie rézni si¢ od losowania z rozktadu a poste-
riori [Osiewalski 2001]. Z kolei wspéiczynnik zmiennoSci funkcji wagowej

YI7 = .

w2 (6
lenia standardowego wartoSci wag do Sredniej wagi. Nieograniczony wzrost tego
wspdlczynnika wraz ze wzrostem liczby losowan, obserwowany w postaci nagtych
skokéw jego wartosci, wskazuje, ze dobrana funkcja waznoSci jest nieodpowiednia
[Osiewalski 2001].

W zastosowaniach metody Monte Carlo dob6r funkcji waznoSci jest bardzo
wazny — im funkcja waznoSci lepiej przybliza jadro gestosci rozktadu a posteriori,
tym uzyskiwane realizacje ,,nieznacznie” réznig si¢ od realizacji z rzeczywistego
rozktadu a posteriori, co skutkuje dobrymi aproksymacjami numerycznymi.
W niniejszej pracy za funkcje waznoSci przyjeto wielowymiarowy rozktad
t-Studenta z 3 stopniami swobody zgodnie z pracami J. Osiewalskiego [2001]
i M. Pipienia [2006]. Parametry tego rozktadu (wektor Srednich i macierz kowa-

okre§la stosunek empirycznego odchy-
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riancji) zostaly oszacowane iteracyjnie na podstawie wstepnych 100 tys. lub 1 mln
przebiegéw algorytmu.

Stosowanie metody Monte Carlo z funkcja waznoSci znacznie upraszcza
sposéb szacowania wartoSci brzegowej gestoSci macierzy obserwacji p(y), gdyz
jej estymatorem jest Srednia arytmetyczna wag: %Zle w(6'")). Warto zaznaczy¢,
Ze stosowanie algorytmu Metropolisa-Hastingsa wymaga zastosowania bardziej
czasochtonnych (obliczeniowo) estymatoréw, np. skorygowanej Sredniej harmo-
nicznej, estymatora Chiba i Jeliazkova, estymatora Laplace’a i Metropolisa czy
skorygowanej Sredniej arytmetycznej [Mokrzycka i Pajor 2016, Pajor 2017].

5. Wyniki empiryczne

Przedmiotem modelowania jest zmienno§¢ i struktura zaleznoSci dzien-
nych, procentowych logarytmicznych stép zwrotu, obliczonych na podstawie
ceny zamknigcia subindekséw indeksu WIG — WIG-Budownictwo (WIGBUD)
i WIG-Informatyka (WIGINF) w okresie od 1.08.2005 do 21.09.2015. Wybér tego
okresu wynika z kontynuacji badafi nad struktura zaleznoSci dla subindeksow
indeksu WIG zaprezentowanych w pracy [Mokrzycka i Pajor 2016]. Liczba
obserwacji (stop zwrotu) szeregu subindekséw wyniosta 2539. Dane pochodzity
z portalu www.stooq.pl. Na rys. 1 przedstawiono wykresy oraz charakterystyki
probkowe logarytmicznych procentowych stép zwrotu.

Wykresy analizowanych szeregéw czasowych obrazuja wystepowanie okresow
skupiania si¢ zmiennoSci (volatility clustering), czyli okreséw o duzych co do
wartoSci bezwzglednej stopach zwrotu, po ktérych nastepuja okresy o mniejszych
wartoSciach stop zwrotu. Wspéiczynniki skoSnoSci wskazuja na wystepowanie
lewostronnej asymetrii rozktadu. Warto$§¢ kurtozy: 5,8886 i 6,4209 wskazuje na
leptokurtyczno$¢ rozktadéw empirycznych (duza koncentracja rozktadu wokét
modalnej oraz wystepowanie grubych ogonéw). Histogramy rozktadéw empirycz-
nych wraz z wykresami gestoSci rozktadu normalnego o §rednich i wariancjach
z proby (rys. 2), obrazujg wystgpowanie obserwacji nietypowych (przekraczaja-
cych trzykrotno$¢ odchylenia standardowego od §redniej). Prezentowane wykresy
sugeruja dobor rozktadéw o grubych ogonach.

Warto$§¢ wspotczynnika korelacji liniowej wynosi 0,5480, a wspétczynnika tau
Kendalla — 0,3384. WartoSci te sugeruja dodatnig zaleznosc.

Wyniki zamieszczone w tabelach 2—4 przedstawiaja wartoSci logarytmu natu-
ralnego brzegowej gestoSci a posteriori macierzy obserwacji (In(p(ylM))) oraz
warto$ci prawdopodobienstwa a posteriori poszczegdlnych modeli, przy zato-
Zeniu, ze a priori modele sg jednakowo prawdopodobne.
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Rys. 1. Wykresy oraz charakterystyki probkowe logarytmicznych procentowych stép zwrotu
Zrédto: opracowanie wiasne.
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Rys. 2. Rozktady empiryczne analizowanych szeregéw z dopasowang gestoscig rozktadu
normalnego: a) WIGBUD, b) WIGINF

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Tabela 2. Prawdopodobienstwa a posteriori modeli Copula-AR(1)-GARCH(1,1)

z warunkowymi brzegowymi rozktadami 7-Studenta
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Lp. Kopula In(p(y|M)) pM) pM\y)
1 |Franka -8145,407 0,0909 0
2 |Claytona —8128,834 0,0909 0
3 | Gumbela —8149,97 0,0909 0
4 | Claytona-Gumbela (BB1) —-8083,948 0,0909 0,71061
5 |Joe-Claytona (BB7) -8086,289 0,0909 0,06838
6 | Symetryzowana Joe-Claytona —-8085,13 0,0909 0,2178
7 | Obrécona Claytona -8128,838 0,0909 0
8 | Obrécona Gumbela -8092,694 0,0909 0,00011
9 [Normalna —8105,155 0,0909 0
10 |#-Studenta —8089,383 0,0909 0,0031
11 |Zmiennych niezaleznych —8452,584 0,0909 0

Zrédto: opracowanie wlasne.

Tabela 3. Prawdopodobiefistwa a posteriori modeli Copula-AR(1)-GARCH(1,1)
z warunkowymi brzegowymi rozktadami sko$nymi 7-Studenta

Lp. Kopula In(p(y|M)) pM) p(Mly)
1 |Franka —8148,594 0,0909 0
2 |Claytona -8131,529 0,0909 0
3 | Gumbela —8157,282 0,0909 0
4 | Claytona-Gumbela (BBI) —-8089,403 0,0909 0,7164
5 |Joe-Claytona (BB7) —-8091,892 0,0909 0,0595
6 | Symetryzowana Joe-Claytona —-8090,584 0,0909 0,2199
7 | Obrécona Claytona —8228.,252 0,0909 0
8 | Obrécona Gumbela —8094,758 0,0909 0,0034
9 |Normalna -8111,274 0,0909 0,0000
10 | #-Studenta —-8096,188 0,0909 0,0008
11 | Zmiennych niezaleznych —8455,067 0,0909 0

Zrédto: opracowanie wlasne.

Wartosci brzegowych gestoSci a posteriori macierzy obserwacji zostaly osza-
cowane z wykorzystaniem metody Monte Carlo z funkcja waznoSci (gestoScia
wielowymiarowego rozktadu #-Studenta z 3 stopniami swobody) z zachowaniem
odpowiedniej korekty wartoSci z uwagi na restrykcje narzucone na wartoSci para-
metrow kazdego z modeli [Osiewalski 2001]. Po ustaleniu charakterystyk funkcji
waznoSci (wektora §rednich i macierzy precyzji) wykonano 1 mln symulacji
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w ramach kazdego modelu. W tabelach 2 i 3 zaprezentowano wyniki poréwnania
11 modeli Copula-AR(1)-GARCH(1,1) z, odpowiednio, warunkowym brzegowym
rozktadem #-Studenta i warunkowym brzegowym skoSnym rozktadem #-Studenta.
Dla stép zwrotu subindekséw WIG-Budownicto i WIG-Informatyka najbardziej
prawdopodobny a posteriori jest model z kopulg Claytona-Gumbela. Model AR(1)-
-GARCH(,1) z kopulg niezalezng uzyskat zerowe prawdopodobiefistwo a posteriori,
modele opisujace niezalezne struktury sg zdecydowanie odrzucane. W tabeli 4 przed-
stawiono wyniki poréwnania wszystkich 22 modeli. Najwyzsze wartosci prawdopo-
dobiefnstw a posteriori osiagnely modele z brzegowym warunkowym symetrycznym
rozktadem #-Studenta i kopulg Claytona-Gumbela. Niskie prawdopodobienstwo
a posteriori modeli ze sko§nym rozktadem z-Studenta potwierdza stwierdzenie
zamieszczone w pracy [Mokrzycka i Pajor 2016, s. 136], ze ,,na warto$¢ wspotczyn-
nika sko$noSci maja wptyw obserwacje znajdujace si¢ daleko w lewym ogonie”.

Tabela 4. Prawdopodobiefistwa a posteriori modeli

Lp. Kopula In(p(y|M)) pM) pM|y)
1 |Franka t —-8145,407 0,0455 0
2 t-sk —-8148,594 0,0455 0
3 | Claytona t -8128,834 0,0455 0
4 t-sk —-8131,529 0,0455 0
5 | Gumbela t —-8149,97 0,0455 0
6 t-sk -8157,282 0,0455 0
7 | Claytona-Gumbela t -8083,948 0,0455 0,7076
g8 |(BBD) t-sk -8089,403 0,0455 0,0030
9 | Joe-Claytona (BB7) t -8086,289 0,0455 0,0681
10 t-sk —-8091,892 0,0455 0,0003
11 | Symetryzowana t —8085,13 0,0455 0,2169
12 |Joe-Claytona t-sk —8090,584 0,0455 0,0009
13 | Obrécona Claytona t -8128.,838 0,0455 0
14 t-sk —-8228,252 0,0455 0
15 | Obrécona Gumbela t -8092,694 0,0455 0,0001
16 t-sk —8094,758 0,0455 0,0000
17 | Normalna t -8105,155 0,0455 0
18 t-sk -8111,274 0,0455 0
19 | t-Studenta t -8089,383 0,0455 0,0031
20 t-sk -8096,188 0,0455 0
21 | Zmiennych t —8452,584 0,0455 0
22 |niezaleznych t-sk —8455,067 0,0455 0

Oznaczenia: t — model z warunkowym brzegowym rozktadem z-Studenta, t-sk — model z warun-
kowym brzegowym sko$nym rozktadem z-Studenta.

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Tabela 5. Charakterystyki a posteriori oraz NSE i RNE dla warto$ci oczekiwanych
parametréw modeli

Copula-AR(1)-GARCH(1,1)
z brzegowymi rozktadami sko$nymi
t-Studenta i kopulg Claytona-Gumbela
(BB1)

E(ly) D(ly) NSE RNE E(ly) D(ly) NSE RNE
0 0,028 | 0023 | 57E-05| 0,1586 | 0065 | 0041 | LIE-04 | 0,144
o, 0,072 | 0018 | 45E-05| 0,1573 | 0071 | 0018 | 47E-05| 0,141

Copula-AR(1)-GARCH(1,1)
z brzegowymi rozktadami #-Studenta
Parametr | \ 55015 Claytona-Gumbela (BB1)

o, 0,024 0,008 3,2E-05 | 0,0662 0,024 0,008 3,3E-05 | 0,067
0 0,031 0,007 24E-05 | 0,0862 0,032 0,007 2,4E-05 | 0,085
51,1 0,931 0,016 5,7E-05 | 0,0760 0,929 0,016 6,0E-05 | 0,073
v, 5,242 0,511 0,00149 | 0,1170 5,223 0,508 1,5E-03 | 0,114
0, 0,048 0,022 5A4E-05 | 0,1574 0,109 0,039 1,0E-04 | 0,148
9, —-0,043 0,018 4,6E-05 | 0,1564 | -0,045 0,018 49E-05 | 0,136

0, 0,046 0,015 5,9E-05 | 0,0626 | 0,045 0,014 4,8E-05 | 0,091
0,040 0,009 2,7E-05 | 0,1031 0,041 0,009 | 2,7E-05 | 0,102
BZ,I 0,896 0,024 9,1E-05 | 0,0692 | 0,895 0,023 7,6E-05 | 0,095
5,316 0,542 0,00157 | 0,1189 5,395 0,566 1.9E-03 | 0,092

0, 0,427 0,043 0,00011 | 0,1572 0,460 0,048 1,3E-04 | 0,135
0, 1,217 0,027 6,9E-05 | 0,1537 1,203 0,027 7,2E-05 | 0,141
" - - - - 0,972 0,023 6,1E-05 | 0,138
Y, - - - - 0,956 0,022 5,8E-05 | 0,147

Oznaczenia: E(]y) — warto$¢ oczekiwana, D(]y) — odchylenie standardowe.

Zrédto: opracowanie wlasne.

W tabeli 5 przedstawiono charakterystyki a posteriori dla warto$ci oczekiwa-
nych parametréw najbardziej prawdopodobnych modeli oraz btedy numeryczne
oszacowah (NSE i RNE). Na rys. 3 przedstawiono wspétczynnik zmiennoSci
wag — na osi poziomej jako jednostke przyjeto 1000 iteracji. Uzyskane i przed-
stawione bledy numeryczne w ocenie autorki sa do zaakceptowania. Blad NSE
przyjmuje wartoSci bliskie zeru, a wspétczynniki zmiennoSci wag v, nie wykazujg
nagtych duzych skokéw wartosci, jedynie RNE nie jest bliskie jeden, co oznacza,
ze istnieje mozliwo$¢ dobrania lepszej funkcji waznosci, ktora efektywnie;j ,,typo-
wataby” obserwacje z faktycznego rozktadu a posteriori.

Na rys. 4 zaprezentowano histogramy brzegowych rozktadéw a posteriori wraz
z rozktadem a priori parametréw asymetrii y, iy, uzyskane w modelu z kopulg Clay-
tona-Gumbela. Rozktady tych parametréw sg przesuniete nieco w lewo od 1, jedynka
znajduje si¢ w obszarze wysokich wartoSci funkeji gestosci rozktadu a posteriori.
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Rys. 3. Wspétczynniki zmiennoSci wag w estymacji modelu Copula-AR(1)-GARCH(1,1):
a) z brzegowymi rozktadami #-Studenta i kopulg Claytona-Gumbela, b) z brzegowymi
rozktadami sko$nymi 7-Studenta i kopulg Claytona-Gumbela

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Rys. 4. Histogramy brzegowych rozktadéw a posteriori parametru asymetrii w modelu
dla: a) WIGBUD, b) WIGINF (linia ciggta — gestos$¢ rozktadu a priori)

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Tabela 6. Wartosci oczekiwane i odchylania standardowe (w nawiasach) a posteriori
wspoétczynnika tau Kendalla i zaleznoSci ogonowych

Copula-AR(1)-GARCH(1,1)
z brzegowymi rozktadami

Copula-AR(1)-GARCH(1,1)
z brzegowymi rozktadami

Kopula t-Studenta sko$nymi 7-Studenta
tau U L tau U L
Kendalla A A Kendalla A A
Franka 0,3366 0 0 0,3364 0 0
(0,0119) 0) ) (0,0119) ) 0)
Claytona 0,2706 0 0,3927 0,2828 0 0,4150
(0,0106) 0) (0,0197) | (0,0116) ) (0,0209)
Obré6cona Claytona 0,2706 0,3928 0 0,2505 0,3541 0
(0,0106) | (0,0197) ) (0,0122) | (0,0238) 0)
Gumbela 0,3125 0,3895 0 0,3149 0,3921 0
0,0121) | (0,0135) ) (0,0127) | (0,0142) )
Obrécona Gumbela 0,3116 0 0,3884 0,3202 0 0,3981
(0,0120) 0) (0,0134) | (0,0123) 0) (0,0136)
Claytona-Gumbela (BB1) | 0,3200 0,2322 0,2622 0,3220 0,2199 0,2838
(0,0134) | (0,0224) | (0,0309) | (0,0135) | (0,0229) | (0,0325)
Joego-Claytona (BB7) 0,3148 0,2844 0,3222 0,3157 0,2678 0,3390
(0,0119) | (0,0262) | (0,0248) | (0,0119) | (0,0275) | (0,0263)
Symetryzowana _ 0,2402 0,3561 3 0,2212 0,3712
Joego-Claytona (0,0291) | (0,0223) (0,0304) | (0,0236)
Normalna 0,320 0 0 0,3309 0 0
(0,0111) ©0) ©0) (0,0112) ) )
t-Studenta 0,3288 0,1669 0,1669 0,3283 0,1621 0,1621
(0,0123) | (0,0401) | (0,0401) | (0,0123) | (0,0404) | (0,0404)

Zrédto: opracowanie wlasne.

Charakterystyki rozktadéw a posteriori wspdtczynnika tau Kendalla (przed-
stawione w tabeli 6 i na rys. 5) wskazujg na dodatnig zalezno$¢, tj. prawdopo-
dobienstwo realizacji wektora losowego uporzadkowanego zgodnie jest wyzsze
niz prawdopodobiefistwo niezgodnego uporzadkowania tego wektora. Szacowanie
zaleznoSci ogonowych dato wartoSci niezerowe, co oznacza niezerowe prawdo-
podobiefistwo réwnoczesnego przyjmowania wartosci ekstremalnych. W modelu
z kopula Claytona-Gumbela na histogramach brzegowego rozktadu a poste-
riori zaleznoSci ogonowych (zob. rys. 6) widoczne jest nieznaczne przesunigcie
rozktadu parametru dolnej zaleznoSci ogonowej w stosunku do rozktadu gérne;j
zaleznoSci ogonowej. Wyzsza warto$¢ oczekiwang a posteriori uzyskano dla
dolnej zalezno$ci ogonowe;.
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Rys. 5. Histogramy brzegowych rozktadow a posteriori wspétczynnika tau Kendalla
w modelu z kopulg Claytona-Gumbela: a) dla modelu z brzegowymi rozktadami
t-Studenta, b) dla modelu z brzegowymi rozktadami sko§nymi 7-Studenta

(linia ciggta gestos¢ rozktadu a priori)

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Rys. 6. Histogramy brzegowych rozktadéw a posteriori zaleznosci ogonowych
w modelu z brzegowymi rozktadami 7-Studenta (rys. a, b) i skoSnymi #-Studenta (rys. c, d)
(linia ciggta — gestos¢ rozktadu a priori)

Zrédto: opracowanie wlasne.
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Tabela 7. Wyniki bayesowskiego taczenia wiedzy dla parametréw wspdlnych modeli

Copula-AR(1)-
%TE&?{%{?{ -Glj%RC'H(l(,l)) . Copula-AR(])-
Parametr | 2 brzegowymi rozktadami z brzegowyr/m roz.kladaml -GARCH(1,1)
t-Studenta (11 modeli) skoSnymi . (22 modele)
t-Studenta (11 modeli)
E(ly) D(ly) E(ly) D(ly) E(ly) D(ly)
o 0,0284 0,0227 0,0648 0,0408 0,0285 0,0230
o 0,0720 0,0177 0,0713 0,0177 0,0720 0,0177
o, 0,0233 0,0083 0,0242 0,0085 0,0233 0,0083
oy, 0,0310 0,0070 0,0316 0,0070 0,0310 0,0070
Bl’l 0,9315 0,0158 0,9299 0,0160 0,9315 0,0157
v, 5,1495 0,5174 35,1366 0,5132 5,1494 0,5194
9,0 0,0486 0,0215 0,1092 0,0388 0,0488 0,0219
P, -0,0428 0,0181 —-0,0451 0,0182 -0,0428 0,0181
o, 0,0455 0,0148 0,0455 0,0144 0,0455 0,0148
o, 0,0400 0,0086 0,0404 0,0086 0,0400 0,0086
B, 0,8956 0,0240 0,8951 0,0235 0,8956 0,0239
v, 5,2286 0,5457 5,3144 0,5667 5,2289 0,5482
Y, - - 0,9721 0,0228 - -
Y, - - 0,9557 0,0223 - -
tau 0,2500 0,1324 0,2508 0,1337 0,2500 0,1324
Kendalla

A 0,2865 0,0494 0,3066 0,0485 0,2866 0,0491
A\ 0,2373 0,0280 0,2325 0,0352 0,2373 0,0278

Oznaczenia: E(]y) — warto$§¢ oczekiwana, D(]y) — odchylenie standardowe.

Zrédto: opracowanie wlasne.

W tabeli 7 zamieszczono wyniki bayesowskiego taczenia wiedzy dla charak-
terystyk rozktadu a posteriori parametréw modelu. Zastosowanie tej techniki
wptyneto na obnizenie warto$ci wspdlczynnika tau Kendalla oraz niewielkie
zwigkszenie wartoSci dolnej zaleznoSci ogonowej w poréwnaniu z modelem
0 najwyzszym prawdopodobiefistwie a posteriori.

6. Podsumowanie

W pracy podjeto probe modelowania zmiennoSci i zaleznoSci miedzy
finansowymi szeregami czasowymi z wykorzystaniem modeli Copula-AR(1)-
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-GARCH(1,1) z brzegowymi warunkowymi rozktadami 7-Studenta i skoSnymi
t-Studenta oraz jedenastoma typami kopul. Do tego celu wykorzystano bayesow-
skie wnioskowanie statystyczne, ktore jest podejSciem formalnym i cato-
Sciowym. Z uwagi na skomplikowane postaci gestosci rozktadéw a posteriori
charakterystyki tych 22 rozkfadéw oszacowano, stosujac metod¢ Monte Carlo
z funkcja waznoSci. Estymacja modeli zostata wykonana dla logarytmicznych,
procentowych stép zwrotu subindekséw WIG-Budownictwo i WIG-Informatyka.
W wyniku formalnego bayesowskiego poréwnania 22 modeli wytypowano model
Copula-AR(1)-GARCH(1,1) z kopulg Claytona-Gumbela i brzegowym, warun-
kowym, symetrycznym rozkfadem #-Studenta jako model najlepiej opisujacy
stopy zwrotu subindeksow. W obu przypadkach analizowane modele Copula-
-GARCH z brzegowym warunkowym rozktadem sko$nym #-Studenta uzyskaty
warto$ci prawdopodobienstw a posteriori duzo nizsze od modeli z symetrycznym
rozktadem #-Studenta. Uzyskane wyniki potwierdzity, ze prébkowa ujemna
warto$¢ wspétczynnika skoSnoSci dla zwrotu subindekséw wynika z wystepo-
wania obserwacji nietypowych w lewym ogonie rozktadu.

Ponadto w pracy zaprezentowano wyniki estymacji wspétczynnika tau
Kendalla oraz zaleznoSci ogonowych dla 22 modeli, jak réwniez estymacje tych
wielkoS$ci z zastosowaniem techniki bayesowskiego taczenia wiedzy. Uzyskane
wyniki wskazujg na czestsze wystgpowanie uporzadkowania zgodnego niz
niezgodnego w analizowanej parze sktadowych wektora losowego (dodatnia
warto$¢ wspotczynnika tau Kendalla) oraz wystepowanie asymetrycznej struktury
zalezno$ci w ogonach rozktadéw (kopula Claytona-Gumbela).
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Comparision Bayesian Copula-AR(1)-GARCH(1,1) Models with Asymmetric
Conditional Dystribution

The main aim of the paper is to formally assess the relative explanatory power
of competing bivariate Copula-AR-GARCH models with symmetric and skewed Student
t distributions on the example of data from the The Warsaw Stock Exchange. The subject
of comparison were 22 Copula-AR(1)-GARCH (1,1) models, which differed in assump-
tions on the copula and the occurrence of skewness in marginal distributions. In the
context of the models under consideration, Monte Carlo Important Sampling methods
were used to estimate the characteristics of a posteriori distribution and the marginal
density of the observation matrix. For analysing empirical data, a posteriori models
turned out to be ones more likely to have symmetrical conditional #-Student distributions.
For the logarithmic daily growth rates of the two sub-indicies of the stock index WIG,
the highest a posteriori probability was obtained by the Clayton-Gumbel copula model.
The use of the skewed Student's #-distribution did not improve the explanatory power of
the Copula-GARCH models.

Keywords: copula, Copula-AR-GARCH model, Bayesian inference, Bayesian model
comparison, Bayesian pooling approach, Monte Carlo Important Sampling.
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