PL ISSN 0071-674X

POLSKA AKADEMIA NAUK — ODDZIAL W KRAKOWIE
KOMISJA NAUK EKONOMICZNYCH I STATYSTYKI

KRAKOWSKA SZKOLA WYZSZA
IM. ANDRZEJA FRYCZA MODRZEWSKIEGO

folia oeconomica
cracoviensia

Vol. XLVIIT 2007

WYDAWNICTWO ODDZIALU POLSKIE] AKADEMII NAUK
KRAKOW



POLSKA AKADEMIA NAUK — ODDZIAL W KRAKOWIE
KOMISJA NAUK EKONOMICZNYCH I STATYSTYKI
KRAKOWSKA SZKOLA WYZSZA
IM. ANDRZEJA FRYCZA MODRZEWSKIEGO

FOLIA OECONOMICA
CRACOVIENSIA

Vol. XLVIII
2007

WYDAWNICTWO ODDZIALU POLSKIE] AKADEMII NAUK
KRAKOW



REDAKTOR

Prof. dr hab. Andrzej Iwasiewicz

KOMITET REDAKCYJNY

prof. dr hab. Anna Czubata
prof. dr hab. Henryk Gurgul
prof. dr hab. Jacek Osiewalski — Sekretarz Naukowy Komisji Nauk
Ekonomicznych i Statystyki Oddzialu PAN w Krakowie
i sekretarz naukowy Komitetu Redakcyjnego
Jan Szumilak
Michat Wozniak

Adres redakcji
31-018 Krakéw, ul. $w. Jana 28

Wydanie publikacji finansowane przez
Ministra Nauki i Szkolnictwa Wyzszego,
Krakowska Szkote Wyzsza im. A. Frycza Modrzewskiego

Redaktor Wydawnictwa
Krystyna Duszyk

© Copyright Autorzy, Polska Akademia Nauk Oddzial w Krakowie
Krakow 2007

ISSN 0071-674X

Wydawnictwo Oddzialu Polskiej Akademii Nauk
31-018 Krakdéw, ul. sw. Jana 28
tel. 0-12 422-36-43, fax 0-12 422-27-91
Ark. wyd. 8. Ark. druk. 9

Lamanie, druk
Wydawnictwo PANDIT
31-334 Krakow, ul. Lokietka 177



SPIS TRESCI

Henryk Gurgul, Pawet Majdosz: Zastosowanie metod biproporcjonalnych do analizy zmian struk-

turalnych polskiej gospodarki w latach 1995-2000 . . ... ... ... ... .. ......
Pawet Mtodkowski: Elastycznosé polityki fiskalnej w unii walutowej . . . . .. .. . ... ...
Piotr Fiszeder: Konstrukcja portfeli efektywnych z zastosowaniem wieloréwnaniowych modeli

Renata Wrébel-Rotter: Dynamiczne stochastyczne modele rownowagi ogdinej: zarys metodologii
badari empirycziiych . . . . ... L e e

Mateusz Pipieni: An approach to measuring the relation between risk and return. Bayesian analy-
sisfor WIG data . .. . .. ... e

Sabina Denkowska: Testowanie wielokrotne w badaniach ekonomicznych

Zdzistaw Jan Broda: Prof. dr hab. Anna Jankowska-Klapkowska (1925-2004) . . . . ... ...

25

47



FOLTIA O ECONOMICA CRACOVIENS STIA
Vol. XLVIII (2007) PL ISSN 0071-674X

ZASTOSOWANIE METOD BIPROPORCJONALNYCH
DO ANALIZY ZMIAN STRUKTURALNYCH
POLSKIEJ GOSPODARKI W LATACH 1995-2000

HENRYK GURGUL

Zaklad Programowania Matematycznego
Akademia Gorniczo-Hutnicza w Krakowie
PL 30-067 Krakéw, ul. Kawiory 40
e-mail: h.gurgul@neostrada.pl

PAWEL MAJDOSZ

Zaklad Metod llosciowych w Ekonomii
Wyisza Szkota Ekonomii i Informatyki w Krakowie
PL 31-150 Krakow, ul. $w. Filipa 17
email: pmajdosz@go2.pl

ABSTRACT

Henryk Gurgul, Pawet Majdosz. Application of biproportional methods in analysis of the structural
changes of the Polish econony in 1995-2000. Folia Oeconomica Cracoviensia 2007, 48: 5-23.

In this paper we describe structural changes of the Polish economy which occurred over
a five-year-period from 1995 to 2000. This is an important topic since Polish model of
transition process from centrally planned to market economy, which started in 1990, was the
first in Central and Eastern Europe. We found material flows (and partly intermediate demand)
to be relatively stable in the considered period in the traditional Polish industries like mining.
Our analysis also concerns with changes in value added, finat demand and international trade
balance of the Polish economy in the period under consideration.
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1. WPROWADZENIE

Badanie zmian zachodzacych w strukturze gospodarki dostarcza szeregu waz-
nych informacji na temat sil i proceséw zachodzacych w skomplikowanym
uktadzie ekonomicznym, ktére nie sa widoczne ,golym okiem”. Tego typu
informacje sa podstawa oceny skutecznosci odcinkowych interwenciji lub pro-
gramow reform gospodarczych, podejmowanych na szeroka skale. Ich przydat-
nos¢ wydaje sie szczegdlnie duza w przypadku takich krajow jak Polska, ktorych
gospodarka podlega procesowi transformacji. Mozna bowiem przypuszczaé, ze
przechodzenie od pewnego stadium gospodarki socjalistycznej do gospodarki
rynkowej wyzwala sity, ktére w normalnych warunkach nie wystepuja w gospo-
darkach rozwinietych.

Pierwsze prace empiryczne z zakresu badar nad zmianami strukturalnymi
w kontekscie modelu nakladéw i wynikéw dotycza prawie wylacznie krajow
o ustabilizowanych, dobrze funkcjonujacych gospodarkach rynkowych. Na
szczegblna uwage zasluguje praca de Mesnarda (1990), w ktdrej przedstawio-
no analize gospodarki francuskiej w latach od 1971 do 1985. Wspomniany
wyzej autor za podstawe identyfikowania zmian strukturalnych przyjal prze-
plywy posrednie pomiedzy sektorami, wyrazone warto$ciowo. Inaczej posta-
pili Dietzenbacher i Linden (1995), ktérzy badajac zmiany strukturalne w go-
spodarkach paristw cztonkowskich Unii Europejskiej w latach 1965-1985 za
podstawe analizy przyjeli wartos¢ wspoéiczynnikéw bezposredniej materiato-
chlonnosci.

Wazny przyklad analizy zmian strukturalnych w gospodarce okresu transfor-
macji stanowi praca Andreosso-O’Callaghana i Yue’a (2000). Przedmiotem bada-
nia jest gospodarka Chin w latach 1987-1995. Autoréw interesowala giéwnie
dekompozycja obserwowanych zmian w poszczegélnych sektorach gospodarki na
sktadowe, ktorych przyczynami sa: postep technologiczny, substytucja nakladéw,
zmiany preferencji nabywcow oraz poszerzanie sie gospodarki rynkowe;j.

Specyfika chiriskiej transformacji, a szczegdlnie utrzymuijacy sie przez pe-
wien okres dualny system cen (ceny regulowane i rynkowe), stanowi pewna
trudnos¢ w stosowaniu klasycznego modelu input-output (zob. Xu i in., 1992).
W Polsce, dzieki zastosowaniu na poczatku lat dziewiecdziesiatych tzw. terapii
szokowej (radykalny program reform gospodarczych, majacy na celu stworzenie
trwatych podstaw diugofalowego wzrostu gospodarczego), problem ten prakty-
cznie nigdy nie wystepowal. Niniejsza praca ilustruje zmiany zachodzace w go-
spodarce poddanej procesowi reform wediug modelu, ktdry stal sie nastepnie
podstawa programow przechodzenia do gospodarki rynkowej w innych krajach
Europy Srodkowo-Wschodniej. Ustalono m.in., ze relatywnie stabilna struktura
zuzycia posredniego (czeSciowo takze popytu posredniego) jest charakterystycz-
na dla gatezi, ktérych dziatalno$¢ polega na wydobywaniu surowcéw natural-
nych oraz sektoréow uchodzacych w powszechnym odczuciu za tradycyjne.



Badanie zostalo uzupetnione o analize zmian strukturalnych obserwowanych
w strukturze wartos$ci dodanej i popytu finalnego oraz rachunku wymiany
Z zagranica.

Praca zostala podzielona na piec¢ czesci. Czes¢ druga zawiera opis metodyki
badania. Rozpoczyna ja krétka charakterystyka klasycznej metody RAS, nastep-
nie przedstawiono jej role w analizie zmian strukturalnych i odmienna interpre-
tacje niedoskonatosci metody w Scistym prognozowaniu macierzy w okresie
docelowym. W czesci trzeciej zamieszczono informacije na temat podstawowych
danych wykorzystanych w badaniu, niezbednych korekt wykonanych na suro-
wych danych oraz opis obliczania przeptywéw w bilansie w cenach statych.
Czes¢ czwarta zawiera prezentacje wynikéw empirycznych, uzyskanych dzieki
uzyciu technik identyfikowania zmian strukturalnych, opisanych w czesci dru-
giej. W tej czesci przedstawiono tez wyniki badania zmian w strukturze wartosci
dodanej, popytu finalnego, importu i eksportu. Na ostatnia, piata czes$¢ pracy
skladaja sie podsumowanie i najwazniejsze wnioski.

2. METODYKA BADANIA
2.1. Metoda RAS

Mimo ze pierwsze odnotowane w literaturze uzycie metody biproporcjonalnej
do rozwiazania konkretnego problemu badawczego (oszacowanie natezenia
ruchu w komunikacji telefonicznej; zob. Lahr i de Mesnard, 2004) przypada
na druga polowe lat trzydziestych XX wieku, jej popularnos¢ nie tylko nie
zmalata z uplywem czasu, lecz przeciwnie — systematycznie poszerzano
katalog problemdéw, do rozwiazywania ktérych metoda ta byla stosowana,
ponadto pojawily sie nowe, uogdlnione jej wersje. Réznorodnos$¢ zastosowari,
z jaka mamy niewatpliwie do czynienia w wypadku metody biproporcjonalnej
(uzywano jej m.in. do szacowania relacji liczby urodzin do liczby zgonéw —
Chandrasekar i Deming, 1949; migracji — Chilton i Poet, 1973; Schoen
i Jonsson, 2003; ruchu w transporcie — [lurness, 1965, a nawet zachowari
wyborcéw podczas glosowania — Balinski i Gonzalez, 1997; Johnston i in.,
1982) nie stanowi przeszkody w jasnym okresleniu podstawowego celu i ob-
szaréw jej zastosowar.

Niech X!=[x}} i X'=[x{] oznaczaja odpowiednio macierz wyjsciowa (ba-
zowa) i wynikowa. Obie macierze sa tych samych wymiaréw oraz xjje R*
przy czym macierz wynikowa najczesciej nie jest znana, lecz niezbedna jest
znajomos$¢ sum elementéw w poszczegdlnych wierszach i kolumnach tej
macierzy. Problem moZna wtedy zdefiniowa¢ nastepujaco: znalezé macierz
X =[%;], ktéra bedzie odznacza¢ sie identycznymi wiasnosciami co macierz
wynikowa oraz:
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Rozwiazanie zdefiniowanego wyzej problemu ma najczesciej na celu mini-
malizacje odleglosci miedzy macierzami X/ i X, przy zachowaniu zgodnosci,
w praktyce do pewnej statej €, sum brzegowych obu macierzy — patrz (1).

Upowszechnienie metody biproporcjonalnej w ramach modelu naktadéw
i wynikow (ang. input-output model) dokonalo sie gléwnie za sprawa prac
Stone’a (zob. Stone i in., 1942; Stone, 1961, 1962), chociaz jako pierwszy
metody tej uzyl Leontief (1941) do identyfikacji Zrédel zmian elementow
narodowych tabel input-output. Istotny wklad w rozwdj tej metody, po-
wszechnie oznaczanej skrétem RAS, wniést réwniez Bacharach (1970). Jej
przewaga nad alternatywnymi algorytmami znajdowania nieznanych elemen-
tow macierzy przy okreslonych warunkach co do sum brzegowych wynika
z pewnoscia z faktu, ze algorytm RAS jest prosty, a ponadto gwarantuje, co
ma podstawowe znaczenie w przypadku zastosowar w ramach modelu nakta-
dow i wynikéw, ze oszacowania beda liczbami nieujemnymi (ujemny prze-
plyw w tablicy input-output nastrecza powazne trudnosci interpretacyjne
i wowczas, gdy jest on elementem popytu posredniego, moze by¢ utozsamiany
w zasadzie tylko ze zwrotem produktu i-tej galezi, ktdry nie jest wytwarzany
przez j-ta gataz).

Istota algorytmu RAS polega na iteracyjnym korygowaniu elementéw
w wierszach i kolumnach macierzy X, przy uzyciu wspétczynnikéw proporcjo-
nalnosci, obliczonych na podstawie znanych sum elementéw w wierszach
i kolumnach macierzy wynikowej. Dla k-tej iteracji otrzymujmy:

k k
X0 =|T]fe |x |TI8" |, (2)
p=1 r=1

gdzie: R® = diag (X!1) diag (R¥- V1)1 i §® = diag (17X diag (17X®~ 21 oraz
XO=Xij X¢-12 =ROXE-Y, diag (-) oznacza za$ operacje utworzenia macierzy
diagonalnej z wektorem (argumentem) na giéwnej przekatnej.

Jezeli dla k-tej iteracji macierze R 8% 53 tozsame, z doktadnoscia do pewnej
dodatniej statej, macierzy jednostkowej, algorytm zostaje zatrzymany, za§ ma-
cierz X mozna zapisac jako:

X =R, A3)

k k
gdzie: = H R i§= H So
p=1

p:l



Elementy r; i 5, usytuowane na giéwnych przekatnych odpowiednich ma-
cierzy reprezentuja odpowiednio efekt substytucji (ang. substitution effect) i wy-
twarzania (ang. fabrication effect). Nalezy jednak zaznaczy¢, ze porownywanie
warto$ci obu mnoznikéw dla arbitralnie ustalonych i oraz j nie jest najlepszym
sposobem badania sily wspomnianych wyzej efektéw, gdyz — jak tatwo zauwa-
zy¢ — dla pewnej stalej a zachodzi réwnosc: RX'S = (@f)X' /). Podobnie,
rownos$¢ ta bedzie zachodzi¢ wtedy, gdy zamiast skalara o uZyta zostanie
dowolna macierz diagonalna. Z tego tez powodu w literaturze przedmiotu
spotka¢ mozna wiele technik normalizacji mnoznikéw substytuciji i wytwarzania
(zob. np. Dietzenbacher i Linden, 1995). Warto tez zwroci¢ uwage na ciekawa
interpretacje elementéw r; is;, gdy metoda RAS bedzie postrzegana w kategoriach
metody zmiennych instrumentalnych (zob. Toh, 1998).

W literaturze przedmiotu spotka¢ mozna réwniez uwagi krytyczne for-
mulowane pod adresem metody RAS. W szczegdlnoS$ci podnosi sie zarzut,
ze zalozenia tkwigce u podstaw tej metody sa bledne, a sama metoda jest
mechanicznym zabiegiem dokonywanym na danych, bez jakiegokolwiek
umocowania w teorii ekonomii (zob. np. Lecomber, 1975; Miernyk, 1977).
W konsekwencji obserwuje sie do$¢ duze rozbiezno$ci miedzy elementami
macierzy wynikowej a odpowiednimi elementami macierzy wyestymowanej.
Autorzy niniejszej pracy podzielaja jednak poglad, ze fakt braku zupelnej
(zadowalajacej) zgodnosci miedzy obiema macierzami §wiadczy¢ moze jedy-
nie o wystepowaniu trzeciego czynnika, ktdry obok znanego efektu substy-
tucyjnego i wytwarzania wplywa na posta¢ macierzy wynikowej. Czynnikiem
takim moze by¢ np. specyficzny sektorowy efekt substytucji (zob. Dietzen-
bacher i Linden, 1995). Niezdolnos¢ efektow substytucji i wytwarzania do
zupelnego wyjasnienia zmian zachodzacych w strukturze tablic input-output
nie stanowi jeszcze dostatecznej podstawy do dyskredytowania samej meto-
dy RAS.

Réznice miedzy macierza wynikowa a macierza otrzymana za pomoca
algorytmu RAS sa centralnym punktem analizy zmian strukturalnych, jakie
zachodza w gospodarce na przestrzeni pewnego okresu. Zagadnienia te zostana
omowione w Kkolejnej czesci pracy.

2.2. Identyfikacja zmian strukturalnych

Badajac zmiany w czasie wspdlczynnikéw bezposredniej materialochionnosci
Dietzenbacher i Linden (19935) postuluja istnienie pewnego specyficznego czyn-
nika (4,), ktdry obok efektu substytucyjnego i efektu wytwarzania wptywa na
postac¢ macierzy wspotczynnikow bezposredniej materialochlonnos$ci w okresie
docelowym. Dla elementu polozonego na przecieciu i-tego wiersza i j-tej kolum-
ny zwiazek miedzy warto$cia wspolczynnika w okresie docelowym a jego war-
toscia w okresie poczatkowym mozna zapisa¢ nastepujaco:
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ay=a,8;=r, a;s, s, 4)
gdzie aj i a) oznaczaja wspolczynniki bezposredniej materialochtonnosci odpo-
wiednio w okresie docelowym i poczatkowym, a a, jest oszacowaniem wspot-
czynnika. Jak fatwo zauwazy¢, wyrazony w ten sposéb czynnik specyficzny (4,)
jest stosunkiem wspdtczynnika materialochtonnosci w okresie docelowym do
szacunkowej wartos$ci wspdiczynnika, obliczonego za pomoca metody RAS.

Dietzenbacher i Linden podkreslaja, ze ten wlasnie dodatkowy czynnik
zmian macierzy wspoétczynnikéw bezposredniej materialochtonnosci moze by¢
wykorzystany do rozpoznawania zmian, jakie zachodzily na przestrzeni lat
w strukturze naktadéw i wynikéw.

Zasadnicze rozszerzenie ekonomicznej interpretacji metody RAS, przez
wskazanie, ze roznica miedzy macierza w okresie docelowym a jej oszacowa-
niem moze by¢ rozpoznana w Kategoriach zmian strukturalnych, jest jednak
osiagnieciem de Mesnarda (1990, 2004).

Niech Z, = [z]] oznacza macierz nakladéw bezposrednich (wyrazonych war-
tosciowo) w roku t. Element zj reprezentuje zatem warto$¢ produktu i-tej galezi
zuzywana w produkciji j-tej galezi. Aby zaznaczy¢, ze dana macierz jest wynikiem
zastosowania algorytmu RAS do pewnej macierz Z, przy uzyc1u sum brzegowych
macierzy Z,, stosowany bedzie zapis Z/ . Réznica Z, - Z» wyraza zatem efekt
zmian strukturalnych, jakie zaszly w mac1erzy Zw relaC]l do macierzy Z, (zob.
de Mesnard, 1990). Poréwnanie obu macierzy jest mozliwe, poniewaz sumy
brzegowe macierzy wystepujacych w réznicy sa sobie réwne.

Zapiszmy ogolnie réznice wyrazajaca zaszle zmiany strukturalne jako:

e=2}-7}, (5)
gdzie B jest pewna macierza o tych samych wymiarach co macierze Z, i Z,. Za
pomoca macierzy © mozna wyznaczy¢ miary zmian wzglednych, a mianowicie
wspolczynnik wzglednej zmiany w j-tej kolumnie:

V26

G =t (6)
' z E:"“
wspolczynnik wzglednej zmiany w i-tym wierszu:
X
. 7)
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oraz wspotczynnik wzglednej zmiany calej struktury:

WA

O=———~

NN
by

Jezeli B jest tozsama z macierza w okresie docelowym, tj. Z,, metode analizy
zmian strukturalnych nazywamy prospektywna. Z podejsciem retrospektywnym
bedziemy mie¢ natomiast do czynienia wowczas, gdy w charakterze B zostanie
uzyta macierz w okresie poczatkowym, tj. Z,,. Wykorzystanie jako B albo macie-
rzy z okresu docelowego, albo macierzy z okresu poczatkowego nie pozostaje
bez wptywu na otrzymane wyniki, poniewaz nie zachodzi réwnos¢ (kreski
pionowe oznaczaja norme macierzy) 11Z, — ZZll = lIZ, - Z%Il. Aby unikna¢ konie-
cznosci analizy dwdéch zestawow wynikdw (dla podejscia pro- i retrospektywne-
go), w literaturze przedmiotu proponuje si¢ rozwiazania posrednie (zob. de
Mesnard, 2004). Jedno z nich polega na wykorzystaniu w charakterze B sredniej
z macierzy w okresie poczatkowym i docelowym, tj. B = 0,5(Z, + Z,). Ciekawa
propozycija jest niewatpliwie sugestia uzycia jako B macierzy jednostkowej lub
— ogolnie — macierzy o jednakowych sumach kolumnowych i wierszowych.
Jej wykorzystanie eliminuje koniecznos$¢ relatywizowania efektéw zmian stru-
kturalnych wzgledem wielosci poszczegolnych sektoréw.

3. CHARAKTERYSTYKA DANYCH

W badaniu wykorzystano tablice przeplywow miedzygateziowych dla lat 1995
i 2000, ktore zostaly opublikowane przez Gléwny Urzad Statystyczny (GUS). Ze
wzgledu na fakt, ze publikacja z 1995 roku obejmuje bilans przeptywow
miedzygateziowych wylacznie w cenach nabywcdéw, zdecydowano sie na stoso-
wanie wyceny wedlug cen nabywcoéw w przypadku obu lat. Brak wymaganych
danych byl réwniez powodem rezygnacji z wydzielenia przeptywéw produktéw
pochodzacych z importu z calosci realizowanych przeptywéw miedzygatezio-
wych, chociaz oparcie analizy zmian strukturalnych na przeptywach produktéw
wytworzonych wylacznie w kraju byloby z pewnoscia lepszym rozwiazaniem.

Nalezy zauwazy¢, ze uwzglednienie w polskim systemie rachunkéw narodo-
wych sfery ustug niematerialnych w 1990 roku bynajmniej nie rozwiazywato
problemu zgodnosci polskiej statystyki IO ze standardami stosowanymi w in-
nych krajach, bez balastu socjalistycznego dziedzictwa. Wiele odstepstw od
zaleceri systemu rachunkéw narodowych, ktére byly obecne w bilansie przepty-
wow miedzygateziowych dla 1995 roku, zostalo skorygowanych w 2000 roku.
Jest to okolicznos¢, ktéra z pewnoscia stawia pod znakiem zapytania peina
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porownywalnos¢ obu bilanséw. Niemniej jednak, zmiany, jakie zaszly w syste-
mie rachunkow narodowych na przestrzeni pieciu lat (liczac od 1995 roku), nie
byly na tyle istotne, aby zagrozi¢ poprawnosci wnioskowania prowadzonego
w ramach niniejszego badania.

Jako podstawe wyceny przeplywéw miedzygateziowych przyjeto ceny obo-
wigzujace w 1995 roku. Majac na uwadze fakt, ze uzycie deflatoréw dla kategorii
ekonomicznych o wysokim stopniu agregacji, np. produkcji globalnej, nie jest
najlepsza praktyka w przypadku pojedynczych pozyciji z bilansu, wszedzie tam,
gdzie to tylko bylo mozliwe starano sie wykorzystac deflatory indywidualne. Dla
tych sposréd pozycii, dla ktérych nie istnialy deflatory indywidualne, obliczono
deflatory przecietne, korzystajac ze wzoru (por. Lipiriski, 1997, s. 255-261):

z Xia

- i,

"=ﬁ_2ﬁ£ ' 9
pl l, pr,l

gdzie: P, i P, oznaczaja odpowiednio przecietny i rzeczywisty (znany) deflator
dla k-tej kategorii ekonomicznej, X, jest wartoscia k-tej kategorii w cenach
biezacych (przez Kategorie ekonomiczna rozumie sie tu np. import, spozycie
itp.), x,, reprezentuje wartos¢ i-tej pozycji w k-tej kategorii w cenach biezacych,
P, jest deflatorem dla i-tej pozycji w k-tej kategorii, za§ I, oznacza zbidr
indekséw pozycji nalezacych do k-tej kategorii, dla ktdrych istnieja deflatory
indywidualne.

W przedstawiony wyzej sposéb zostaly skorygowane (wyrazone w cenach
stalych) import, eksport oraz krajowy popyt finalny — w wypadku tego ostatniego
formuta (9) ulegla rozszerzeniu w celu uwzglednienia dodatkowo podkategorii:
spozycie, spozycie gospodarstw domowych, akumulacja brutto, zob. Lipiriski
(1997), s. 255. W charakterze przyblizenia deflatora wartosci dodanej wykorzysta-
no deflator produkcji globalnej. Jesli dysponuje sie realna wartoscia popytu
finalnego, to najprostszym sposobem obliczenia realnego popytu posredniego,
a nastepnie indywidualnych deflatoréw jest obliczenie réznicy miedzy realna
podaza a realnym popytem. Realna warto$¢ podazy mozna uzyska¢, gdyz znana
jest realna warto$¢ produkcji globalnej i importu, o ile wczesniej udato sie wiary-
godnie oszacowac realne rozmiary pozostalej podazy. Niestety, ze wzgledu na
zmiany zasad ewidencji tej kategorii (szczegdlnie sukcesywne uwzglednienie marzy
handlowej i transportowej), jakie zaszty w badanym okresie, oraz praktyczny brak
deflatoréw konieczne bylo uzycie publikowanego deflatora zuzycia posredniego
dla catosci przeplywow zawartych w tablicy nakladéw bezposrednich.

Wykorzystane w badaniu tablice nakladéw bezposrednich zostaly opraco-
wane za pomoca ukladu 58 x 58 produktow (gatezi) w 1995 roku i 55x 55
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produktéw (galezi) w 2000 roku. Na wstepie analizy wykluczono ustugi gospo-
darstw domowych. Pozostate produkty z bilansu zostaly zagregowane do 24
kategorii (zob. tab. 1).

Tabela 1

Lista gatezi w agregacji 24 x 24

Numer Charakterystyka galezi

1 |wyroby przemystu weglowego, paliwowego (ropa naftowa, koks, gaz ziemny), rudy
metali, pozostate produkty kopalniane

energia elektryczna, gaz, goraca woda

wyroby hutnicze Zelaza i niezelaznych, ustugi odzyskiwania metali
wyroby przemysiu metalowego

maszyny, urzadzenia

wyroby przemyslu precyzyjnego (maszyny biurowe, komputery)
wyroby przemystu $rodkéw transportu i handel srodkami transportu

wyroby przemystu elektrotechnicznego

O 0 NN SN W

chemikalia i wyroby chemiczne (wyroby z gumy i tworzyw sztucznych), wyroby
z pozostatych surowcéw niemetalowych (wyroby szklarskie, materialy budowlane)

10 |{wyroby przemystu drzewnego, bez mebli i pozostale wyroby, ustugi przemystowe

11 wyroby przemystu papierniczego i poligraficznego, nosniki informaciji, pozostate
wyroby i ustugi materialne

12 |wyroby przemystu widkienniczego

13 {odziez i wyroby futrzarskie, skéry i wyroby ze skér

14 |produkty spozywcze i napoje

15  jroboty budowlane

16  |produkty rolnictwa i lowiectwa, gospodarki lesnej, ryboléwstwa i rybactwa
17 ustugi transportu

18  justugi tacznosci

19 |ustugi handlu

20  |uslugi komunalne, woda zimna i jej dystrybucja

21 ustugi mieszkaniowe

22 juslugi oswiaty, wychowania, stuzby zdrowia i opieki spolecznej, ustugi naukowo-badawcze

23 |pozostale ustugi dla ludnosci (hotele i restauracje, ustugi turystyczne, ustugi posrednictwa
finansowego, ustugi finansowe, wynajem maszyn i urzadzeri, rekreacyjne kulturowe
i sportowe)

24  |uslugi ogdlnospoteczne (administracji publicznej, organizacji cztonkowskich)
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4. WYNIKI EMPIRYCZNE
4.1. Nakltady bezposrednie

Ze wzgledu na rodzaj bilansu przeplywéw miedzygaleziowych, ktéry postuzyt
do empirycznej ilustracji metod identyfikowania zmian w strukturze gospodarki,
jednostkowy przeptyw w tablicy naktadéw bezposrednich (z;), oprécz wartosci
produktéw wytworzonych w kraju w i-tej galezi, a zuzytych przez j-ta galaz,
obejmuje réwniez warto$¢ produktéw pochodzacych z importu, marz handlo-
wych oraz podatki od produktdw i-tej galezi. W tabelach 2 i 3 przedstawiono
wspdlczynniki wzglednych zmian struktury zuzycia posredniego (kolumny
macierzy — por. wzor (6) — i popytu posredniego — wiersze macierzy, por.
wzor (7), jakie zaszly w polskiej gospodarce pomiedzy 1995 a 2000 rokiem.
Obliczenia rozpoczeto od najbardziej naturalnego wariantu analizy, tj. podejscia
prospektywnego, wykorzystujacego w charakterze B macierz naktadéw bezpo-
Srednich w okresie docelowym, a nastepnie powtdérzono badanie, za kazdym
razem inaczej specyfikujac macierz B. Aby ulatwic ocene wzglednej pozycji danej
galezi (pomijamy tu problem produkcji obcoprofilowej), w nawiasach kwadra-
towych zamieszczono rangi w porzadku malejacym. Oznacza to, ze range
1 otrzymala ta galaz, ktorej wspdtczynnik wzglednej zmiany byt najwyzszy.

Pierwsze spostrzezenie dotyczy poréwnania wynikéw otrzymanych dla réz-
nych specyfikacji macierzy B. Mozna zauwazy¢, ze warto$ci odpowiednich wspdt-
czynnikéw w trzech pierwszych podejsciach, tj. w podejsciu prospektywnym,
retrospektywnym oraz podejsciu opartym na Sredniej wartosci z okresu poczatko-
wego i docelowego, roznia sie tylko nieznacznie. W zasadzie, wigksze réznice daja
sie zauwazy¢ w rangach, ale te zaleza od rozkltadéw wartosci wspdiczynnikéw
i pelnia tu drugorzedna, informacyjna role. Do zgola odmiennego wniosku
dochodzimy, gdy poréwnamy wyniki otrzymane w podejsciu, ktére w charakterze
B wykorzystuje macierz jednostkowa. W tym przypadku zdarzaja sie juz znaczace
roznice. W tabeli 2, na przyklad, wspoélczynnik wzglednych zmian dla sektora
pierwszego (, Wyroby przemystu weglowego i paliwowego, rudy metali i pozostale
produkty kopalniane”) waha sie od 5,09% (podejscie retrospektywne) do 6,33%
(podejscie prospektywne), gdy zawegzimy nasze zainteresowanie do pierwszych
trzech prezentowanych podejs¢. Natomiast w przypadku ostatniego podejscia ten
sam wspolczynnik osiaga wartos¢ 22,88%.

Wykorzystanie macierzy jednostkowej w charakterze B upraszcza wzory (6)
i (7), gdyz suma elementéw w dowolnym wierszu lub kolumnie przetransformo-
wanej macierzy jest réwna jednosci. Znika zatem problem rdznej wielko$ci
porownywanych sektoréw. Nie ma w zasadzie merytorycznych przestanek (za
wyjatkiem ,, wygody” w postugiwaniu si¢ wskaZznikami zmian), ktére uzasadnia-
lyby zastosowanie macierzy jednostkowej w tej specyficznej roli. Niemniej
jednak w literaturze przedmiotu podkresla sie niekiedy, ze podejscie oparte na
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Tabela 2
Zmiany struktury zuzycia posredniego
W charakterze macierzy B uzyto
Galaz macierz w okresie | macierz w okresie $rednia obu macierz
docelowym poczatkowym macierzy jednostkowa

1 6,33 [23] 5,09 [22] 5,75 [23] 22,88 [4]
2 11,26 [15] 12,23 (12} 11,72 [14) 22,09 [2]
3 10,88 [18] 9,96 [19] - 10,42 [19] 15,28 [14]
4 11,69 [14] 11,78 [13] 11,76 [13] 8,47 [21]
S 11,97 [13] 13,04 [11] 12,40 [11] 11,97 [17}
6 11,03 [17] 10,97 [17] 10,87 [18] 18,60 [9]
7 20,98 [4] 21,80 [3] 21,28 {4] 15,91 [13]
8 14,92 [10] 16,47 [9] 15,49 [9] 18,66 [8]
9 12,60 [12] 9,86 [20} 11,38 [15] 10,84 [19]
10 6,93 [22] 7,37 [21] 7,08 [21] 6,14 [23]
11 15,50 [9] 13,08 [10] 14,58 [10] 14,36 [15]
12 13,19 [11} 11,34 [16] 12,30 [12] 12,60 [16]
13 22,61 [3]° 21,58 [4] 22,14 [3] 17,99 [11]
14 6,98 [21] 4,77 [23]) 5,94 [22] 4,80 [24]
15 11,08 [16] 11,45 [15] 11,17 [16] 8,62 [20]
16 5,22 [24] 4,71 [24] 4,91 [24] 6,39 22]
17 18,81 [S] 19,66 [5] 18,81 [5] 19,48 [7]
18 36,53 [1] 32,79 [1] 34,97 1] 20,24 [6]
19 16,66 [7] 16,84 [8] 16,38 [7] 21,00 [S]
20 15,55 [8] 17,24 [7] 15,98 [8] 11,63 [18]
21 34,24 [2] 31,24 [2] 32,04 [2] 33,61 [1]
22 18,40 [6] 17,76 [6] 18,05 [6] 18,29 [10]
23 9,00 [20] 10,53 [18] 9,52 [20] 26,26 [3]
24 10,80 [19] 11,62 [14] 10,93 {17] 17,55 [12]

Liczby wyrazono w procentach; w nawiasach kwadratowych zamieszczono rangi w porzadku

malejacym.
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Tabela 3
Zmiany struktury popytu posredniego
W charakterze macierzy B uzyto:
Gataz macierz w okresie | macierz w okresie srednia obu macierz
docelowym poczatkowym macierzy jednostkowa
1 8,07 [22] 6,67 [22] 7,36 [23] 12,67 [14]
2 13,40 14] 12,60 [14] 13,04 [14] 11,81 [17]
3 7,98 [23] 7,02 [21] 7,47 {22] 11,03 [18]
4 5,08 [24] 5,90 [24] 5,37 {24] 5,55 [24])
5 18,06 [8] 15,59 {11] 16,85 [8] 15,28 [11]
6 11,53 [18] 15,68 [10] 13,23 [13] 15,58 {10]
7 28,02 [4] 23,62 [6] 26,17 (4] 20,27 [S]
8 15,87 [10] 17,07 [8] 16,14 [10] 18,23 [8]
9 11,57 [17] 9,57 [17] 10,65 [17] 10,17 {21]
10 13,41 [13]) 11,56 [16] 12,63 [15]) 8,75 [23]
11 9,70 [20] 8,92 (18] 9,37 [19] 12,30 [16])
12 23,43 [7] 20,47 (7] 22,07 (7] 19,24 [7]
13 13,78 [12] 14,25 [12] 13,94 [11] 12,91 [13]
14 11,32 [19] 6,58 [23]) 9,23 [20] 10,82 [19]
15 17,19 [90 16,97 [9] 16,82 [9] 19,32 [6]
16 12,03 [16]) 8,22 [20] 10,22 [18] 10,25 [20]
17 14,35 [11] 13,50 [13]) 13,91 [12] 12,53 [15]
18 9,61 [21] 8,74 {19] 9,14 [21] 10,14 [22]
19 32,76 [2] 31,40 [2] 32,12 {2] 25,54 3]
20 25,96 [5] 24,18 [4] 25,34 [5] 15,09 12]
21 30,58 [3] 23,89 [5] 27,83 [3] 29,19 [2]
22 25,30 [6] 24,71 (3] 25,00 [6] 21,06 [4]
23 13,17 [15] 12,06 [15] 12,58 [16] 15,73 [9]
24 60,79 [1] 53,83 [1} 58,38 [1] 41,86 [1]

Liczby wyrazono w procentach; w nawiasach kwadratowych zamieszczono rangi w porzadku
malejacym.
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macierzy jednostkowej powinno by¢ preferowane, gdyz pozwala w jednym
kroku korygowac trzy efekty, tj. substytucji, wytwarzania i wielkosci (ang. size
effect) (zob. np. de Mesnard, 2004).

Podejmujac prébe charakterystyki zmian w strukturze zakupow przedsie-
biorstw, reprezentowanych przez zuzycie poSrednie, mozna zauwazyc, ze trzy
sposréd o$Smiu wyrdznionych sektoréow ustug, tj. ustugi transportu (17),
tacznosci (18) i mieszkaniowe (21) znalazly sie na szczycie zestawiania. Sa to
wiec sektory, ktore zmienily strukture zakupéw w najwigkszym stopniu. Do tej
samej grupy nalezy zakwalifikowa¢ galaz wytwarzajaca i handlujaca srodkami
transportu (7) oraz sektor odziezy i skory, wyrobéw futrzarskich i skérzanych
(13). Wzglednie stabilne, ze wzgledu na strukture zuzycia posredniego, okazaly
si¢ natomiast galezie zwiazane z przemystem weglowym i paliwowym oraz
rudami metali (1), wyroby przemysiu drzewnego (10), produkty spozywcze
i napoje (14), produkty rolnictwa, lowiectwa, rybotéwstwa i gospodarki lesnej
(16) oraz pozostate ustugi dla ludnosci (23).

Mozna zatem sformulowa¢ wniosek, ze na szczycie zestawienia znalazly sie
galezie szybko poddane reformie, co oznaczato ich szerokie otwarcie na kapitat
zagraniczny, ktory zaczat odtad pelni¢ dominujaca role w strukturze wiasciciel-
skiej, oraz stworzenie dogodnych warunkéw dla rozwoju prywatnej inicjatywy
(niebagatelne znaczenie moglo tez mie¢ dopuszczenie na rynek produktow
pochodzacych z importu). Z Kolei sektory, ktdrych dziatalnos$¢ opiera sie giéwnie
na wydobywaniu surowcéw naturalnych oraz galezie uchodzace za tzw. trady-
Cyjne zajmuja najnizsze miejsca w rankingu. Nie jest tez z pewnoscia przypad-
kiem, Zze sa to jednocze$nie sektory — z réznych wzgledéw — zaniedbywane
W procesie prywatyzacji.

Do ciekawego wniosku prowadzi takze blizsze przyjrzenie sie sektorom zajmu-
jacym miejsca w polowie zestawienia. Nalezy tu wymienic¢: sektor maszyn i urza-
dzeri (5), chemikalia i wyroby chemiczne (9) oraz wyroby przemystu wiékienni-
czego (12). W 2000 roku nalezaly one do grupy powszechnie okreslanej jako tzw.
sektory slabo zorientowane (ang. weak oriented sectors), tj. sektory o stabych
powiazaniach popytowych i podazowych (zob. Gurgul i Majdosz, 2005).

W badanym okresie istotnie zmienila sie rowniez struktura sprzedazy (patrz
tabela 3). Najwieksze zmiany mozna zauwazy¢ w sektorach ustug: handlu (19),
komunalnych (20), mieszkaniowych (21), oswiatowych, stuzby zdrowia i opieki
spolecznej (22) oraz tzw. uslug ogdlnospotecznych (24), ktdra to kategoria
obejmuje w szczegolnosci ustugi $wiadczone przez administracje publiczna oraz
organizacje czlonkowskie. Po raz kolejny, relatywnie stabilne, tym razem pod
wzgledem struktury popytu posredniego, okazaly sie galezie zwiazane z wydo-
byciem surowcéw naturalnych (, Wyroby przemystu weglowego i paliwowego,
rudy metali i pozostale produkty kopalniane”) oraz produkty spozywcze i napoje
(14). Niewielkie zmiany zaszly tez w strukturze sprzedazy wyrobdéw przemystu
ciezkiego, w tym hutniczych (3) oraz przemystu metalowego (4). Stabilna
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w badanym okresie okazala si¢ réwniez struktura popytu posredniego na wyroby
przemystu papierniczego i poligraficznego (11).

Koncentrujac uwage na pytaniu, jaki procent produkcji globalnej w Polsce
w 2000 roku pochodzil od sektoréw odznaczajacych sie najwiekszymi zmianami
struktury zuzycia posredniego, a jaki od sektoréw o najnizszym wspélczynniku
wzglednych zmian, nalezy stwierdzi¢, ze blisko jedna trzecia produkcji globalnej
nalezala do galezi o stabilnej strukturze zakupdw. Udziat sektoréw charaktery-
zujacych si¢ najwiekszymi zmianami wynosil niespelna 18%. Niestety, brak
wynikow dla innych krajéw, ktére podobnie jak Polska na poczatku lat dzie-
wigcdziesiatych rozpoczely proces reformowania swoich gospodarek, uniemozli-
wia por6wnanie. Jest to obszar dla Kolejnych, poglebionych badari w przyszlosci.
Aczkolwiek nie nalezy zapominad, ze sytuacja kazdego kraju na starcie reform
byla inna i bezposrednie poréwnanie gospodarki polskiej z gospodarkami we-
gierska czy czechostowacka, ktére charakteryzowaly sie ptytszymi strukturalny-
mi deformacjami (nizszym stopniem socjalistycznej industrializacji), winno by¢
przeprowadzane z duza doza ostroznosci (na temat réznych obciazeri krajow
Europy Srodkowo-Wschodniej na poczatku transformacji zob. Balcerowicz,
1995, s. 330).

W nastepnych dwdéch podpunktach tej czesci pracy uzupelniamy analize
o dodatkowe elementy, stanowiace integralna cze$¢ bilansu calej gospodarki,
a mianowicie wartos¢ dodana i popyt finalny oraz rachunek wymiany z zagranica.

4.2. Wartos¢ dodana i popyt finalny

Uzupetniajac macierz nakladéw bezposrednich o dodatkowe dwa wiersze (wek-
tor wartosci dodanej i wektor importu) oraz dodatkowe dwie kolumny (wektor
popytu finalnego i wektor eksportu) otrzymaliSmy nowa macierz, ktéra duzo
lepiej nadaje si¢ do kompleksowego opisu zmian zachodzacych w gospodarce
w badanym okresie. Tak utworzona macierz stala sie nastepnie podstawa analizy
zmian strukturalnych w wyréznionych obszarach, a mianowicie zmian w struk-
turze wartosci dodanej, popytu finalnego, importu i eksportu. W charakterze
B uzyto macierz w okresie docelowym.

W tabeli 4 zestawiono warto$¢ zmian, jakie zaszly w latach 1995-2000,
w wartosci dodanej oraz popycie finalnym w poszczegélnych sektorach gospo-
darki. Uzupelnienie stanowi informacja o procentowym udziale wartosci bez-
wzglednej zmiany w sumie bezwzglednych warto$ci zmian. W nawiasach
kwadratowych przedstawiono natomiast rangi bezwzglednych wartosci zmian
w porzadku malejacym (ranga 1 zostala przypisana sektorowi o najwiekszej
bezwzglednej zmianie).

Mozna zauwazy¢, ze w badanym okresie nastapit transfer wartosci dodanej
z sektora Srodkéw transportu (7), handlu (19), rolnictwa, rybotéwstwa,
towiectwa i gospodarki lesnej (16) oraz rob6t budowlanych (15) i ustug tacznosci
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Tabela 4
Zmiany struktury warto$ci dodanej i popytu finalnego
Wartos¢ dodana Popyt finalny
Gatlaz
Zmiana (w mln zt) Udzlat (w %) Zmiana (w min zi) Udziat (w %)
1 624,88 1,58 [14] -3,029,04 5,67 [10]
2 74,94 0,19 (22] -3310,47 4,02 [9]
3 -464,24 1,17 [16] 177,44 0,22 [21]
4 9,47 0,02 [24) 1854,40 2,25 [16]
) -132,31 0,33 [21] 4600,03 5,58 [7]
6 715,47 1,81 [13] 4029,96 4,89 [8]
7 -5279,42 13,35 [1] 5877,23 7,13 [4]
8 436,01 1,10 [17] -2460,36 2,98 [14]
9 2901,44 7,34 [6] 5445,67 6,61 [6]
10 -340,24 0,86 [18] -946,28 1,15 [19]
11 3211,65 8,12 [S] 2885,35 3,50 [11]
12 -238,55 0,60 [19] -2638,27 3,20 [13]
13 -183,56 0,46 [20] 2816,50 3,42 [12]
14 -59,34 0,15 [23] -5471,61 6,64 [5])
15 -2788,88 7,05 [7] -75,59 0,09 [24]
16 -3746,98 9,48 [4] -8914,83 10,81 [3]
17 1297,23 3,28 [11] -118,14 0,14 {22]
18 -2157,88 5,46 [10] 1781,16 2,16 [17]
19 -4380,75 11,08 [2] -2012,04 2,44 [15]
20 536,76 1,36 [15] —475,54 0,58 [20]
21 991,87 2,51 [12] 11749,48 14,25 [1]
22 4152,77 10,50 [3] -1216,29 1,48 [18]
23 2507,86 6,34 [8] -10431,15 12,65 (2]
24 2311,81 5,85 [9] -117,61 0,14 [23]

W nawiasach kwadratowych zamieszczono rangi w porzadku malejacym.
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Tabela §
Zmiany struktury importu i eksportu
Galas Import Eksport
Zmiana (w mln zt) Udzial (w %) Zmiana (w min z}) Udzial (w %)
1 533,91 1,27 [16] 4110,46 9,83 [4]
2 10,54 0,03 [21] 166,66 0,40 [18]
3 2358,87 5,61 [6] -343,97 0,82 [16]
4 404,63 0,96 [17] 1071,59 2,56 [12]
5 1445,05 3,43 [10] -130,16 0,31 [19]
6 43,21 0,10 [20] 1992,51 4,77 [9]
7 6076,84 14,44 [2] 4798,45 11,48 [3]
8 1248,65 2,97 [11] 2361,97 5,65 [7]
9 -1476,15 3,51 [9] -2018,76 4,83 [8]
10 1043,98 2,48 [12) 3383,26 8,09 (6]
11 -1532,39 3,64 [8] 993,90 2,38 [13]
12 3117,42 7,41 [5] 4952,46 11,85 [2]
13 1028,83 2,4513) 1148,79 2,75 [11]
14 -4764,63 11,32 [3] -3998,42 9,57 [5]
15 3725,19 8,85 [4] -7163,92 17,14 [1]
16 -1808,82 4,30 {7] -174,60 0,42 [17]
17 -537,83 1,28 [15] -1848,45 4,42 [10]
18 -127,83 0,30 [19] -6,43,62 1,54 [14]
19 -736,65 1,75 [14]‘ -4,49 0,01 [21]
20 0,00" 0,00 [22] 0,00" 0,00 [22]
21 0,00° 0,00 [22] 0,00" 0,00 [22]
22 -219,45 0,52 (18] 29,19 0,07 [20]
23 -9833,37 23,37 [1] -461,93 1,11 [15]
24 0,00" 0,00 [22] 0,00" 0,00 [22]

W nawiasach kwadratowych zamieszczono rangi w porzadku malejacym.
# — produkty lub ustugi nie bedace przedmiotem wymiany z zagranica.
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(15) do sektora papierniczego i poligraficznego (11), chemicznego (9) oraz
sektoréow ustug oswiaty, wychowania i stuzby zdrowia (22), ustug ogdélnospote-
cznych (24) i pozostalych ustug swiadczonych dla ludnosci (23). W tym samym
okresie relatywnie wzrdst popyt odbiorcow finalnych na ustugi mieszkaniowe
(21), $rodki transportu (7), chemikalia i inne wyroby chemiczne (9) oraz maszy-
ny i urzadzenia (5). Spadki popytu odnotowano natomiast w przypadku pozo-
statych ustug dla ludnosci (23) produktow rolnictwa, ryboléwstwa i towiectwa
(16), produktow spozywczych i napojow (14) oraz energii elektrycznej, gazu
i goracej wody (2).

Uwzglednienie dodatkowych rachunkéw bilansu przeptywdw miedzygale-
ziowych wptyneto tez na wartos¢ wspotczynnikéw wzglednych zmian dla
poszczegdlnych sektoréw oraz tacznie dla catej struktury. Warto odnotowac fakt,
ze wspoiczynnik wzglednej zmiany (8), po uwzglednieniu wartosci dodane;j
i popytu finalnego oraz wymiany z zagranica, osiagnal warto$¢ 2,38%, podczas
gdy ten sam wspolczynnik obliczony dla macierzy nakiadéw bezposrednich
wynosit 3,48%. Dodatkowe zmienne stabilizuja zatem cata strukture. Indywidu-
alne wspotczynniki, dla pojedynczych sektoréw reagowaly, oczywiscie, réznie.
Jednoznaczny wzrost odnotowano w sektorach wyrobéw przemystu widkienni-
czego (12), przemysiu papierniczego i poligraficznego (11), produktéw rolnic-
twa, rybotéwstwa, towiectwa i lesnictwa (16) oraz pozostalych ustug dla ludnosci
(23). Najwiekszy spadek wystapil natomiast w sektorze ustug o$wiatowych,
wychowawczych i stuzby zdrowia (22), ustug ogélnospotecznych (24), w sekto-
rze maszyn i urzadzeri (5) oraz srodkéw transportu (7).

43. Import i eksport

Tabela 5 przedstawia zmiany struktury importu i eksportu w badanym okresie.
Najwigkszy wzrost udzialu importu dotyczyl sektora srodkéw transportu (7),
robét budowlanych (15) i przemystu widkienniczego (12). Spadek importu
odnotowaly m.in. niektére z sektoréw ustug (w szczegdlnosci pozostate ustugi
dla ludnosci (23)), produkty spozywcze i napoje (14) oraz produkty rolnictwa,
rybotéwstwa, towiectwa i lesnictwa (16). Zmiany struktury eksportu okazaty sie
najbardziej korzystne w sektorze srodkéw transportu (7), przemystu widkienni-
czego (12) i drzewnego (10). Relatywny spadek wielko$ci eksportu mozna
natomiast zauwazy¢ w badanym okresie w przemysle weglowym i paliwowym,
rud metali i pozostalych produktéw kopalnianych (1), robotach budowlanych
(1S), produktach spozywczych i napojach (14) oraz w chemikaliach i wyrobach
chemicznych (9).
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S. WNIOSKI

W pracy omdéwiono metode identyfikowania zmian struktury nakladéw i wyni-

kéw w gospodarce. Podejscie to wykorzystuje znana technike proporcjonalnego

Korygowania elementéw macierzy wzgledem kolumn i wierszy (RAS). Korzysta-

jac z tej techniki, nadano nowa interpretacje réznicom pomiedzy macierza

rzeczywista a macierza prognozowana. W praktyce mozliwe sa r1é6zne warianty
prezentowanego podej$cia, przez odpowiednia definicje macierzy B w metodzie

RAS. Wyniki zaprezentowane w pracy sugeruja, ze pro- i retrospektywny wariant

analizy oraz kombinacja dwdch skrajnych rozwiazari, wyrazajaca sie zastosowa-

niem S$redniej macierzy w okresie poczatkowym i docelowym, prowadza w za-
sadzie do tych samych wnioskéw koricowych. Réznice pojawiaja sie dopiero
podczas zastosowania czwartego rozwiazania, w ktérym w charakterze macierzy

B stosowana jest macierz jednostkowa.

Analiza zmian struktury naktadéw bezposrednich w latach 1995-2000 ujaw-
nila pewne prawidlowosci, w tym:

— najwieksze zmiany struktury zuzycia posredniego odnotowaly galezie naj-
szybciej zreformowane, z kolei najmniejsze — sektory, ktérych dziatalnos¢
opiera si¢ gtéwnie na wydobywaniu surowcéw naturalnych oraz tzw. gatezie
tradycyjne;

— sektory o najslabszych powiazaniach popytowych i podazowych stanowia
kategorie posrednia miedzy galeziami o dynamicznej i stabilnej strukturze
zuzycia posredniego;

— struktura popytu posredniego zmienila sie najbardziej w wypadku sektoréw
$wiadczacych ustugi, najmniej zas — po raz kolejny — w sektorach eksplo-
atujacych surowce naturalne;

— blisko jedna trzecia produkcji globalnej nalezata do galezi o stabilnej stru-
kturze zuzycia posredniego.

Wartos$¢ dodana i popyt finalny oraz wymiana z zagranica mialy w bada-
nym okresie stabilizujacy wplyw na cala strukture bilansu. W odniesieniu jednak
do pojedynczych sektoréw lub produktéw mogly powodowaé zar6wno wzrost
ogolnego wspotczynnika wzglednej zmiennosci, jak i jego spadek.

Wydaje sie celowe poréwnanie otrzymanych wynikéw dla polskiej gospodarki
z wynikami dla innych gospodarek w okresie transformacji. Na przeszkodzie stoi
jednak nie tylko rézna sytuacja krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej na starcie
procesu reform gospodarczych w poczatkach lat dziewiecdziesiatych, lecz —
a moze przede wszystkim — réznice w stosowanej przez te kraje metodologii
opracowywania odpowiednich tablic input-output, bedacych podstawa badania.
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1. WPROWADZENIE

Potrzeba konwergencji fiskalnej w unii walutowej jest powszechnie akceptowa-
na. Swiadcza o tym przyklady prawie wszystkich unii monetarnych na $wiecie.
Istnieje jednak groZba, Zze narzucone sektorowi finanséw publicznych limity
i wymogi beda wywieraly negatywny wplyw na gospodarke kraju cztonkowskie-
go. Z tego powodu potrzebna jest metoda oceny kryteri6w konwergencji
fiskalnej i odpowiedzi na pytanie o ich faktyczny wplyw. W artykule podjeto
probe stworzenia takiej metody wraz z syntetycznym wskaZnikiem stopnia
elastycznosci polityki fiskalnej w warunkach istnienia ograniczeri i wymogow
dla wtadz publicznych.

Czes¢ pierwsza prezentuje obecne poglady teoretyczne w zakresie oceny
kryteriow konwergencji fiskalnej oraz warunkéw trwalosci i integralnosci unii
walutowej. Wskazane sa tu takze teoretyczne konsekwencje dla polityki budze-
towej wprowadzenia nadzoru wielostronnego opartego na kryteriach konwe-
rgencji fiskalnej. W czesci drugiej zaprezentowano doswiadczenia pozaeuropej-
skich unii monetarnych (ZUM, SUM i WUM) o kilkudziesiecioletniej historii.
Wprowadzono kryteria konwergencji fiskalnej, ktére umozliwily uporanie sie
z wieloma problemami nieodpowiedzialnej polityki na szczeblu krajowym.
Czesc trzecia prezentuje formalizacje kryteriéw konwergencji fiskalnej wprowa-
dzonych w uniach opisanych w czesci 2. Cze$¢ czwarta zawiera omoéwienie
koncepcji elastycznosci polityki fiskalnej i metode jej pomiaru. Catos¢ zamykaja
wnioski na temat elastycznosci polityki fiskalnej, jej gldownych determinant oraz
potencjalnych mozliwosci wykorzystania.

2. WARUNKI STABILNOSCI MAKROEKONOMICZNE]J I TRWALOSCI
UNII WALUTOWE]

Panuje powszechne przekonanie, ze unia walutowa przynosi wiele korzysci.
Badania empiryczne przeprowadzone przez Edwardsa i Magendza (2002) udo-
wodnily, ze Kraje czlonkowskie niezaleznych unii walutowych doswiadczaty
nizszych stép inflacji i wyzszych stép wzrostu PKB niz kraje positugujace sie
walutami narodowymi. Badanie obejmowalo okres 1970-1998. Korzysci mate-
rializuja si¢ w wyniku czlonkostwa, ale sa one uwarunkowane istnieniem pew-
nych cech. Eichengreen (2002) wskazuje, ze wykorzystanie wszystkich poten-
cjalnych zalet wspdlnego pieniadza i polityki monetarnej zalezy od wielu
czynnikéw. Jednym z nich jest wysoka dodatnia korelacja cyklu koniunkturalne-
go. Im silniej pozytywnie skorelowana jest aktywnos¢ gospodarcza, tym wspdlna
polityka pieniezna jest lepiej dopasowana do sytuacji we wszystkich krajach
czlonkowskich. Z powodu braku mozliwosci prowadzenia polityki monetarnej
dostosowanej do indywidualnych warunkéw kraju czlonkowskiego, rzad reali-
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zujacy polityke fiskalna jest odpowiedzialny za koordynacje i konwergencie faz
cyklu koniunkturalnego miedzy krajami cztonkowskimi unii walutowej. Polityka
monetarna definiowana jest na poziomie regionalnym, co powoduje, ze polityka
fiskalna musi sie¢ do niej dopasowywac. Z tego powodu staje sie ona kluczowa
dla utrzymania réwnowagi wewnetrznej i zewnetrzne;j.

Polityka fiskalna realizowana na poziomie krajowym jest okreslana przez
wiele réznorodnych czynnikéw. Analizujac przyklady istniejacych unii waluto-
wych Masson i Pattillo (2002) dochodza do wniosku, Ze nie jest jasne, czy
czlonkostwo w takim ugrupowaniu pomaga czy utrudnia w utrzymaniu dyscy-
pliny finanséw publicznych. Brak tej dyscypliny moze by¢ odpowiedzialny za
dywergencje cyklu koniunkturalnego. Jest to wysoce niepozadane, gdyz prowa-
dzi do niedopasowania polityki monetarnej do warunkéow w niektérych gospo-
darkach cztonkowskich.

Jak dotychczas, literatura na temat UGW i doswiadczenia Strefy Franka CFA
w Afryce sugeruja mozliwos¢ kreowania przestanek do zbyt ekspansywnej poli-
tyki fiskalnej w unii walutowej. Rzady staja przed mozliwoscia osiagniecia
korzysci na poziomie Krajowym. Jednoczesnie, ewentualne negatywne konse-
kwencje zostang rozlozone solidarnie na wszystkie terytoria polaczone unia.
Worrell (2003) opierajac si¢ na wynikach badari empirycznych podaje liste
negatywnych konsekwencji: wysokie stopy procentowe, niepewny klimat inwes-
tycyjny i niski potencjal wzrostu gospodarczego. Hefeker (2003) uwaza, ze brak
koordynacji polityki fiskalnej wywiera negatywny wplyw na wspdlny pieniadz.

Debrun et al. (2002) wskazuja, ze rzadzacy osiagaja dorazny interes politycz-
ny, co umozliwia realizacje korzysci przez wybrane grupy w spoleczeristwie.
Dokonuja tego przez nadmierne wydatki publiczne. Przestanke dla nieodpowie-
dzialnej polityki fiskalnej tworzy fakt istnienia unijnego banku centralnego,
ktéry w momencie kryzysu moze wybawic rzad kraju cztonkowskiego z klopotu,
np. wykupujac cze$¢ dlugu publicznego. W ten sposdb koszty zbyt ekspansywnej
polityki fiskalnej rozkladane sa na wszystkie kraje tworzace unie, by nie dopuscic
do dezintegracji unii walutowej. Kryteria konwergencji fiskalnej i nadzér wielo-
stronny maja na celu zapobieZzenie powyzszemu scenariuszowi.

Masson i Pattillo (2002) wykazuja, iz unia walutowa jest trwala i pozwala
na osiagniecie potencjalnych Korzysci tylko wéwczas, gdy ,rece wladz fiskalnych
zwiazane sa przez zestaw kryteriow i ograniczeri fiskalnych”. Maja one by¢
wiazace nie tylko przed przystapieniem do unii, ale w ciagu jej catego zycia. Ten
punkt widzenia znajduje oparcie takze w teoretycznej analizie przeprowadzonej
przez Chariego i Kehoe (1998). Dowodza oni, ze to czy unia walutowa wymaga
limitu dla diugu publicznego zalezy od stopnia wiarygodnosci banku centralne-
g0 W jego postanowieniu o nieingerencji w sytuacji kryzysu finanséw publicz-
nych. Jesli podmiot emisyjny nie potrafi utrzymac tego zobowiazania, to wystapi
zjawisko ,gapowicza” w polityce fiskalnej. Z tego powodu limit dla poziomu
dtugu publicznego moze by¢ pozadany.
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Unia walutowa bez kryteriow konwergenciji fiskalnej nie jest rozwiazaniem
pozwalajacym na osiagniecie szybszego ani stabilnego wzrostu. Beetsma i Uhlig
(1999) uwazaja, ze w celu unikniecia kosztéw zewnetrznych nieodpowiedzialnej
polityki fiskalnej musi by¢ ona skoordynowana. Aby osiagna¢ potencjalne
korzysci z tytulu wspdlnej polityki monetarnej i uzywania unijnego pieniadza,
rzady krajow czlonkowskich powinny zdefiniowa¢ na poziomie ponadnarodo-
wym wlasciwy zestaw ograniczeri oraz wprowadzi¢ wiarygodny i skuteczny
system nadzoru wielostronnego w celu egzekwowania narzuconych limitéw.
Istnieje jednak istotne zagrozenie. Osiagniecie ograniczer i spelnienie wymogéw
narzuconych przez kryteria konwergencji fiskalnej moze prowadzi¢ do utraty
autonomii krajowej polityki budzetowe;.

Brak elastycznosci polityki fiskalnej jest podstawa krytyki wysuwanej prze-
ciwko wszelkim ograniczeniom fiskalnym. Mozna ja odnalez¢ w pracy Debruna
(2000) lub wydedukowac z artykuldw Beana (1992), Buiter et al. (1992) czy
Dornbusha (1997) oraz Simsa (1998). Pamieta¢ bowiem nalezy, iz przy wspdlnej
polityce monetarnej, jedyna polityka gospodarcza, ktéra moze stuzy¢ stabilizacji
w odpowiedzi na szoki asymetryczne, jest wlasnie polityka fiskalna. Przy braku
reakcji rozbiezno$¢ miedzy fazami cyklu koniunkturalnego moze wzrastac.
Z tego powodu wydaje sie wysoce pozadane rozpoznanie determinant elastycz-
nosci polityki fiskalnej i zaproponowanie metody sluzacej podejmowaniu decy-
zji w ramach reformowania porozumieri unii walutowych.

3. DOSWIADCZENIA KONWERGENC]I FISKALNEJ] W POZAEUROPEJSKICH
UNIACH WALUTOWYCH

Ponizszy przeglad kryteriow konwergencji fiskalnej w trzech pozaeuropejskich
uniach monetarnych ma pozwoli¢ na zaprezentowanie generalnych idei, na
ktérych oparte sa stosowane ograniczenia. Celem jest takze wskazanie réznic
w zakresie rozwiazan instytucjonalnych, co pozwala na lepsze zrozumienie
natury nadzoru wielostronnego.

ZUM — Zachodnioafrykariska Unia Monetarna
(WAEMU — West African Economic and Monetary Union)

Zachodnioafrykanska Uni¢ Monetarna tworza: Benin, Burkina Faso, Wy-
brzeze Kosci Sfoniowej, Gwinea-Bissau, Mali, Niger, Senegal i Togo. Po przepro-
wadzeniu dewaluacji franka CFA w 1994 roku wprowadzono w ZUM Kkryteria
konwergencji fiskalnej i system nadzoru wielostronnego. Celem bylo zapewnie-
nie wigkszej zgodnosci polityk gospodarczych krajéw cztonkowskich z celami
na poziomie unijnym. Giéwne kryteria konwergenc;ji fiskalnej w ZUM w okresie
od 1994 do 1998 byly nastepujace:
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— wynagrodzenia w sektorze publicznym (WAB) nie mogly przekracza¢ 50%
dochoddw podatkowych — w styczniu 1998 roku ten limit zostat obnizony
do 40%;

— przynajmniej 20% dochoddéw podatkowych musialo by¢ wydatkowane na
inwestycje w sektorze publicznym (DFI);

— podstawowe saldo budzetu (BAB) — zdefiniowane jako dochody, bez gran-
tow minus wydatki, bez inwestycji finansowanych ze Zrédet zewnetrznych,
musialo wykazywac¢ nadwyzke na poziomie co najmniej 15% dochodéw
podatkowych;

— zmiana zaleglosci w splatach zobowiazari (ARR) wewnetrznych i zewnetrz-
nych nie mogta by¢ dodatnia.

W 1999 roku ZUM weszla w druga faze konwergencji fiskalnej, gdy podpi-
sano Pakt Konwergencji, Stabilnosci, Wzrostu i Solidarnosci®. Celem byto pod-
niesienie stabilnos$ci makroekonomicznej, przyspieszenie wzrostu gospodarcze-
go i rozwijanie solidarnosci miedzy krajami czlonkowskimi.

Kryteria konwergencji fiskalnej podzielono na dwie kategorie: pierwszo-
rzedne i drugorzedne. Najwazniejsze z kryteriéw nalezacych do pierwszej
grupy miato na celu poprawe i stabilizacje finanséw publicznych w krajach
cztonkowskich. Podstawowe saldo budzetu (BAB) od 2002 roku miato wyka-
zywac nadwyzke. Drugie kryterium z pierwszej grupy dotyczylo ograniczenia
dtugu publicznego (PD) do poziomu 70% PKB. Celem kolejnego kryterium
bylo unikniecie nierynkowego finansowania deficytéw fiskalnych. Narzucono
tu wymog niedodatnich zmian w zaleglosciach (ARR) splat zobowiazari®.
Nowym ograniczeniem byt limit dla stopy inflacji. Ogdlny poziom cen nie
mogt rosnac szybciej niz 3% w skali roku. Celem w tym przypadku bylo
utrzymanie r6znicy miedzy inflacja w UGW i Strefie Franka CFA na najniz-
szym mozliwym poziomie. Dzigki temu ograniczono ewentualna presje na
sztywny kurs walutowy.

Cztery wymogi i ograniczenia przedstawione powyzej naleza do grupy
pierwszorzedowych. Sa one uzupetnione przez grupe kryteriéw drugiego rzedu.
Niektére z nich pochodza z zestawu wprowadzonego juz w 1994 roku. Inwes-
tycje publiczne finansowane ze Zrddet krajowych (DFI) musza by¢ utrzymane
na poziomie co najmniej 20% dochodow podatkowych. Wynagrodzenia
w sektorze publicznym (WAB) nie moga przekracza¢ 35% dochodéw podatko-
wych. Kolejnym kryterium drugiego rzedu jest wymog dla dochodéw podat-
kowych (TAR), ktére maja stanowi¢ co najmniej 17% PKB. Ostatnie z kryte-

% Pakt ten zostat podpisany w 1999, a nowe kryteria konwergencji fiskalnej zaczely obowiazy-
wac¢ od 2000 roku. Okres przejsciowy dla wymaganych dostosowari wyznaczono na trzy lata.
Ostatecznym terminem spelnienia nowych wymogdw i zachowania limitéw byt 31 grudnia 2002.

! Wymdg taki znajdowat si¢ juz poprzednio wérod kryteriéw konwergencji fiskalnej w okresie
1994-1998.
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riow dotyczy salda rachunku biezacego bilansu platniczego (CAB), ktdrego
deficyt nie moze przekroczy¢ 5% PKB*

System nadzoru wielostronnego i zestaw kar za tamanie limitéw i niespel-
nianie wymogow zostaly zdefiniowane w § 74 Traktatu ZUM. W zaleznosci od
stopnia przekroczenia limitéw i checi wspétpracy, przewidziane sa kary naste-
pujace: wycofanie finansowania przez Zachodnioafrykariski Bank Rozwoju oraz
zaprzestanie finansowania budzetéw przez unijny bank centralny.

Narzucone kryteria konwergencji fiskalnej i towarzyszacy im system nadzo-
ru wielostronnego osiagnely zakladane cele i umozliwily konsolidacje finanséw
publicznych. Dore i Masson (2002) wskazuja jednak na dwa okresy o réznym
stopniu efektywnosci. Pierwszy to lata 1994-1997. Wiekszos¢ faktycznych do-
stosowari mialo miejsce przed 1998 rokiem. Po 1997 roku konwergencja fiskalna
stata si¢ o wiele wolniejsza. Mozna byto wskaza¢ nawet pierwsze oznaki dywer-
gencji. Pomimo ujemnego podstawowego salda budzetu (BAB), w calym okresie
od 1994 do 1997 kierunki zmian byly prawidlowe. Poprawie ulegla struktura
wydatkéw publicznych i odzyskano kontrole nad wydatkami biezacymi. Wyna-
grodzenia w sektorze publicznym obnizono z 55% do 37,2% w 1998. Tylko dwa
kraje (Niger i Togo) nie spetnily tego wymogu (na poziomie 40% dochodéw
podatkowych). Inwestycje publiczne wzrosty z 11% (w 1994 roku) do 21%
w 1998. Zalegtosci (ARR) krajowe i zagraniczne zmniejszyly sie. Jednak od 1998
roku te korzystne tendencje zostaly odwrécone. Duze deficyty i wolniejszy
wzrost PKB oraz utrata kontroli nad wydatkami publicznymi byly powszechne
we wszystkich krajach ZUM. Wynagrodzenia w sektorze publicznym (WAB)
wzrosty z 37,2% do 37,9% w 2001. Tylko trzy kraje (Benin, Mali i Senegal)
spetnialy to ograniczenie. Inwestycje publiczne rosty, ale wystapily znaczne
réznice miedzy krajami czlonkowskimi. Po 1998 roku tylko Burkina Faso i Mali
spelnialy ten wymag (na poziomie 20% dochodéw podatkowych). Nie wystapita
natomiast zadna poprawa jesli chodzi o dochody podatkowe, ktére utrzymywaty
sie na poziomie 15% PKB, podczas gdy docelowo mialy one wynosi¢ co najmniej
17% PKB.

Nie dotrzymano zalozonego pierwotnie terminu i pod koniec 2002 roku
nadal wiekszos$¢ krajow nie spelniata wymogow ani limitéw narzuconych przez
Pakt podpisany w 1999 roku. Tempo dochodzenia do wymogdéw 16znito sie
wyraznie miedzy krajami czlonkowskimi. W niektdrych przypadkach wystepo-
waly istotne opdZnienia. Kryteria konwergencji fiskalnej zawieraty wskazéwki
dotyczace kluczowych kwestii budzetowych, lecz — jak wskazuje Moussa (2004)
— byly one niespéjne. Warunkiem osiagniecia sukcesu jest zatem sharmonizo-
wanie celéw i sposobow ich osiggania. W przeciwnym razie nalezy sie liczy¢
z porazka systemu opartego na opisanych powyzej kryteriach i zasadach ich
egzekwowania. Kolejnym przykladem unii walutowej, w ktérej wprowadzono

4 Przy kalkulacji tego wskaznika odlicza sie granty otrzymane z zagranicy.
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kryteria konwergencji fiskalnej i system nadzoru wielostronnego jest Srodkowo-
afrykariska Unia Monetarna (SUM) w Strefie Franka CFA.

SUM — Srodkowoafrykariska Unia Monetarna
(CAEMC — Central African Economic and Monetary Community)

Srodkowoafrykariska Unia Monetarna utworzona zostala w 1959 roku przez
nastepujace kraje: Kamerun, Republike Srodkowej Afryki, Czad, Republike Kon-
go, Gwinee Réwnikowa i Gabon. Po przeprowadzeniu dewaluacji w 1994 roku
w SUM wprowadzono system nadzoru wielostronnego oparty na kryteriach
konwergencji fiskalnej. Celem bylo zintensyfikowanie integracji regionalnej.
System skiadat sie z nastepujacych elementéw:

— gornego limitu dla stopy inflacji na poziomie 3% w skali rokuy;

— limitu dla dtugu publicznego;

— procedur akumulacji rezerw walutowych;

— wymogu nadwyzkowego lub zréwnowazonego budzetu centralnego.

Najwigkszym zagrozeniem dla osiagniecia wyznaczonych limitéw bylo uza-
leznienie dochodéw budzetowych od cen ropy naftowej i wielkosci produkcii.
Nadzdr wielostronny w SUM byt oparty na kryteriach ilo§ciowych. Mialy one
na celu monitorowanie rozwoju sytuacji makroekonomicznej w krajach czion-
kowskich. W pierwszej fazie konwergencji stosowano cztery mierniki z wyzna-
czonymi limitami:

— rezerwy walutowe (FER) musialy pokrywa¢ emisje pieniadza w co najmniej

20%;

— podstawowe saldo budZetu (BAB) musialo by¢ nieujemne;

— zmiana w zaleglosciach splat zobowiazari (ARR) musiafa by¢ niedodatnia;

— zmiana wielko$ci wynagrodzeri w sektorze publicznym (WAB) nie mogta
przekroczy¢ stopy wzrostu dochodéw budzetowych.

Zauwazono jednak pewne ograniczenia zestawu powyzszych wskaznikow.
Z tego powodu 14 lipca 2001 roku Rada Ministréw SUM uzgodnita nowe kryteria
konwergencji fiskalnej, ktére mialy obowiazywa¢ od stycznia 2002 roku. Od
tamtego czasu polityka fiskalna w SUM jest ograniczona zestawem wymogow
i dazy do spelnienia opisanych ponizej limitéw.

Pierwsze Kryterium mierzy zdolnos$¢ rzadu do finansowania wszystkich
biezacych i kapitalowych wydatkéw ze zrédet krajowych. Podstawowe saldo
budzetu musi by¢ dodatnie lub zerowe. Sposéb wyliczania tej kategorii jest
nastepujacy: dochody bez grantéw z zagranicy minus catkowite wydatki. Nad-
wyzKa pierwotna pozwala na splate dtugu i Swiadczy o braku pulapki zadtuzenia.
Drugie kryterium fiskalne dotyczy inflacji i ustalone jest jako limit na poziomie
3% w skali roku. Trzeci limit ogranicza dlug publiczny (krajowy i zagraniczny)
do 70% PKB od 2004 roku. Ostatnie kryterium dotyczy zaleglo$ci w splatach
zobowiazari (ARR), ktérych zmiana nie moze by¢ dodatnia w biezacym okresie.
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Celem tego kryterium byla likwidacja problemdw platniczych, stabilizacja go-
spodarki i narodowych sektoréw bankowych oraz odzyskanie wiarygodnosci na
miedzynarodowych rynkach kapitatlowych.

Od 2002 roku rzady w SUM podijely starania speinienia wyznaczonych
limitéw. Po roku dostosowari kryteria BAB i PD/PKB spelnialy cztery z sze$ciu
krajéw cztonkowskich. W 2003 roku jedynie Republika Konga zanotowala
wzrost zalegtosci w splatach zobowiazari, a jedynym krajem, ktdry famat limit
narzucony na wynagrodzenia w sferze budzetowej byt Kamerun. Mozna zatem
stwierdzi¢, ze wdrozenie nowego zestawu kryteriéw konwergenciji fiskalnej
zakoriczylo si¢ sukcesem. Wiekszo$¢ krajow spelniala wyznaczone limity. Kraje
niespelniajace wymogoéw wymagaty bowiem drastycznych dostosowari i konso-
lidacji sektora finanséw publicznych. Wydaje sie to zrozumiate, gdyz obnizenie
relacji dtugu publicznego do PKB z 250% do 70% (np. w Republice Konga)
w ciagu krotkiego okresu nie jest mozliwe.

Ponizsze wskaZniki nadzoru wielostronnego nie stanowity obowiazujacych
limitéw. Stuzyly one diagnozowaniu warunkéw finansowych i ekonomicz-
nych w krajach czlonkowskich. Od 2002 roku zastosowano trzy rodzaje
wskaznikow:

1. wskazniki makroekonomiczne:
a) stopa wzrostu realnego PKB;
b) stopa pokrycia emisji pieniagdza rezerwami walutowymi (przynajmniej
20%);
¢) saldo rachunku obrotéw biezacych wyrazone w % PKB;
2. wskazniki analityczne:
a) stopa inwestycji (catkowite, publiczne i prywatne) jako % PKB;
b) wynagrodzenia w sektorze publicznym jako % catkowitych dochoddéw
budzetowych bez grantéw zagranicznych;
¢) zmiany w pozycji konkurencyjnej mierzone indeksem REER;
3. wskazniki polityki gospodarczej:
a) sytuacja polityki fiskalnej mierzona relacja BAB/catkowite dochody bu-
dzetowe, BAB/PKB i OVB/PKB;
b) sytuacja polityki monetarnej mierzona podaza pieniadza i kredytu.

Cztery wiazace kryteria konwergencji fiskalnej wprowadzone w SUM byty
bardzo zblizone do zestawu uzgodnionego przez Komitet Konwergencii Strefy
Franka CFA na poziomie ponadunijnym. Obie opisane unie wykorzystuja
franka CFA jako Srodek platniczy (nazwy walut w obu uniach réznia sie, ale
sa zwiazane z euro wedlug tego samego parytetu). Gwarancja Skarbu Francji
czyni przyjete rozwigzanie kursowe wiarygodnym. Trzecia pozaeuropejska
unig walutowa, ktéra podjeta kroki w kierunku konwergenc;ji fiskalnej miedzy
terytoriami cztonkowskimi jest Wschodniokaraibska Unia Monetarna (WUM).



WUM — Wschodniokaraibska Unia Monetarna
(ECCU — Eastern Caribbean Currency Union)

Wschodniokaraibska Unie Monetarna utworzyty w 1965 roku nastepujace tery-
toria: Anguilla, Antigua i Barbuda, Grenada, Mont Serrate, Dominica, St. Vin-
cent, St. Lucia, St. Kitts and Grenadines. Waluta unijna jest dolar wschodnio-
karaibski, zwiazany sztywnym kursem z dolarem amerykariskim. Unia ta jest
przypadkiem szczegolnym, jesli bierze si¢ pod uwage kryteria konwergencji
fiskalnej. Po okresie istotnego pogorszenia sie sytuacji budzetowej w latach
dziewiecdziesiatych XX wieku unijny bank centralny wyszedl z inicjatywa
majacq na celu odwrécenie niepozadanych tendencji.

Wschodniokaraibski Bank Centralny jest odpowiedzialny za promowanie
wzrostu gospodarczego w regionie w warunkach sztywnego kursu i zliberalizo-
wanych rachunkow bilansu platniczego. Aby osiagnac ten cel i zapobiec mone-
tyzacji dlugu publicznego przez finansowanie deficytéw budzetowych, WBC
stworzyl zestaw dyrektyw dla sektora finanséw publicznych. Dodatkowo, mialy
one podniesc¢ skutecznos$¢ polityki fiskalnej. Cele jako$ciowe uzupetnione zostaty
planem reform strukturalnych. Oczekiwano poprawy efektywnosci opodatkowa-
nia i wplywu wydatkéw sektora publicznego na wzrost gospodarczy.

Wprowadzenie dyrektyw dla sektora publicznego bylo znakiem, iz deklara-
cja WBC o niefinansowaniu deficytéw budzetowych bylta niewystarczajaca by
wymusi¢ odpowiedzialna polityke fiskalna. Jednak dyrektywy WBC nie byly
wiazace i bank centralny nie posiadal wladzy, aby domagac¢ sie spelnienia
wymogow 1 zachowania limitéw. Sugerowal on jedynie speinienie szesciu kry-
teriow ilosciowych:

— oszczednosci rzadu centralnego powinny wynosic rocznie od 4 do 6% PKB;

— calkowity deficyt budzetowy (OVB) nie powinien przekracza¢ 3% PKB;

— dlug publiczny (PD) nie powinien przekracza¢ 60% PKB;

— oszczednosci sektora finanséw publicznych, wlaczajac systemy emerytalne,
powinny siegac¢ 7-8% PKB rocznie;

— inwestycje sektora publicznego (PSI) powinny wynosi¢ co najmniej 12% PKB;

— pierwotne saldo budzetu (BAB) powinno by¢ nieujemne.
Pozostale ogolne dyrektywy to:

— likwidacja zalegtosci w splatach zobowiazari (ARR);

— splata diugu publicznego dzieki utworzeniu funduszy celowych;

— utworzenie funduszy rezerwowych w celu usuwania skutkéw katastrof na-
turalnych.

Dyrektywy WBC byly bardzo podobne do kryteriéw konwergencji fiskalnej,
wprowadzonych w Strefie Franka CFA po dewaluacji w 1994 roku. Réznica jest
fakt braku faktycznego przymusu realizacji dyrektyw fiskalnych na Karaibach.
Przypadek WUM sluzy zatem wylacznie wskazaniu alternatywnego zestawu
kryteriow konwergencii fiskalnej.
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Prezentacja koordynacji polityk budzetowych w pozaeuropejskich uniach
walutowych pozwala na rozpoznanie rozwiazan stuzacych unikaniu krétko-
wzrocznej i niespojnej w czasie polityki gospodarczej na poziomie kraju czton-
kowskiego. Kolejnym krokiem, ktéry umozliwi precyzyjne zdefiniowanie elasty-
cznosci polityki fiskalnej jest formalizacja kryteriow konwergencji fiskalnej.

4. PROPOZYCJA METODY FORMALNEGO POMIARU KRYTERIOW
KONWERGENC]I FISKALNE]

Ograniczenia stawiane polityce fiskalnej w ramach nadzoru wielostronnego
obejmuja szes¢ obszaréw. Najliczniejsza grupa wymogdéw stosowana jest w ZUM.
Cze$¢ z nich wystepuje réwniez w dwdch pozostatych uniach. Trudnos$¢ w za-
proponowaniu uogdélnionego ujecia wynika z rozbieznosci definicji podstawo-
wych Kkategorii. Dotyczy to w szczegélnosci dochodéw budzetowych, wydatkéw,
pierwotnego/podstawowego salda budzetu oraz inwestycji. Proponowane ujecie
abstrahuje od rozbieznosci wynikajacych ze sposobu wyliczania niektérych
kategorii.

Kryterium I — diug publiczny (PD)

To kryterium jest zdefiniowane jako maksymalny dopuszczalny poziom diugu
publicznego (PD) w relacji do PKB. Nominalna warto$¢ PD na koniec okresu t to:
PD z okresu poprzedniego (t- 1), catkowite saldo budzetu w okresie biezacym
(OVB), zmiana netto zaleglosci w regulowaniu zobowiazari (ARR) w oKkresie t.

PD,, = PDyq6, + OVB, + ARR,, dla kraju czlonkowskiego i = 1, ..., n; 1)
iokresul, ..., T.

W przypadku pulapki zadluzenia, ptatnosci odsetkowe sa ujete albo w OVB,
albo w ARR,. W pierwszym przypadku, finansowanie oparte jest na rynku
kapitalowym, w pozostatych przypadkach rzad wykorzystuje pozarynkowe spo-
soby finansowania.

Kryterium II — catkowite lub podstawowe/pierwotne saldo
budzetu (OVB, BAB)

Saldo budzetu jest jednym z najwazniejszych wskaznikéw sytuacji polityki
fiskalnej. Istnieje wiele sposobéw wyliczania tej kategorii. W przypadku ogol-
nym, saldo wyliczane jest przez odjecie wydatkéw od dochodéw. Modyfikacje
wprowadzane do obu tych podstawowych kategorii prowadza do wyliczania
szerokiego spektrum réznego rodzaju deficytéw lub nadwyzek. W kazdej unii
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walutowej objetej niniejsza analiza saldo budzetu wystepowato jako wskaznik
stuzacy nadzorowi wielostronnemu.

Calkowite saldo budzetu moze by¢ roziozone na wydatki i dochody bieza-
cego okresu:

OVB,=REV,-EXP,dlai=1,.,mt=1,..,T ()

Po wprowadzeniu ograniczenia fiskalnego musi by¢ spelniony nastepujacy
warunek:

OVB, = REV, - EXP,20dlai=1, .., mt=1, .., T 3)

Wykorzystujac definicje podstawowego salda budzetu stosowana w ZUM
(dochody bez grantéw z zagranicy minus wydatki z wylaczeniem inwestycji
finansowanych ze Zrédel zagranicznych) mozna podzieli¢ dochody (REV) i wy-
datki (EXP) na podkategorie. Jest to konieczny zabieg, gdy kryteria konwergencji
fiskalnej opieraja sie na niektdrych czesciach tych ogdlnych kategorii.

W przypadku podstawowego salda budzetu istnieje wiele koncepcji liczenia.
W ZUM wskaznik ten sluzy jako jeden z kryteriéw pierwszego rzedu. Jednak
w wielu badaniach empirycznych (np. Dore i Masson 2002, s. 10) wykorzystuje
sie catosciowe saldo budzetu we wszystkich estymacjach. Wynika to gléwnie
z braku informacji koniecznej do obliczania podstawowego salda budzetu.

Calkowite saldo budzetu jest zdefiniowane w réwnaniu (2). Koncepcja
podstawowego salda budzetu (BAB) opiera sie na wytaczeniu Kilku skladnikow
dochodéw i wydatkéw. Calkowite dochody (REV) skiladaja sie z dochoddéw
podatkowych (TAR) i niepodatkowych (NTR):

REV, = TAR, + NTR, dlai=1, .., mt=1, .. T 4)

Wydatkowa strona budzetu (EXP) jest o wiele bardziej zlozona i mozna tu

wyrozni¢ na poczatek dwie podkategorie: wydatki biezace (CUR) i wydatki
inwestycyjne (PIE).

EXP,=CUR, +PIE,dlai=1,..,mt=1, .., T S)

Wydatki biezace (CUR) moda by¢ rozlozone na wynagrodzenia w sferze
budzetowej (WAB), platnosci odsetkowe (i*PD,_,) i pozostale wydatki (OTH):

CUR, = WAB, + rxPD,, + OTH,dlai=1, .., n t=1, .., T. (6)

Catkowite wydatki inwestycyjne budzetu (PIE) moga by¢ rozbite na dwie
podkategorie: inwestycje finansowane ze Zrédel zagranicznych (EFI) oraz inwes-
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tycje finansowane ze Zrédet krajowych (DFI). Pierwszy rodzaj wydatkéw kapita-
towych jest wylaczany przy kalkulacji podstawowego salda budzetu:

PIE, = EFl, + DFL, dlai=1, .., mt=1, .., T (7)

Podsumowujac, catkowite wydatki budzetowe (EXP) moga by¢ zapisane jako:
EXP,= WAB, + rxPD,, + EF,+ DI, dlai=1, .., mt=1, .., T (8)
Réwnanie dla calosciowego salda budzetu przybiera wtedy nastepujaca postac:
OVB, = TAR, + NTR, - WAB,, - r x PD,_, - OTH,, - EF,, - DFL, . 9)

W celu wyliczenia podstawowego salda budzetu (BAB), dochody (REV) oraz
wydatki (EXP) musza zosta¢ zmodyfikowane (* — gwiazdka oznacza kategorie
zmodyfikowane):

REV,=TAR, dlai=1,.,mt=1,..,T (10)

Zmodyfikowane dochody obejmuja wylacznie dochody podatkowe. Mo-
dyfikacja wydatkow polega na wylaczeniu inwestycji finansowanych ze Zrédet
zagranicznych (EFI):

EXP;, = WAB, - (WAB, +rx PD,_, + OTH, + DFI, an
dlai=1,..,mt=1,..,T

Podstawowe saldo budzetu (BAB) jest zatem dane jako réznica zmodyfiko-
wanych dochodéw (REV*) oraz wydatkéw (EXP*);

BAB, = TAR, — (WAB,, + r x PD,_, + OTH,, + DFL) (12a)
lub

BAB, = TAR, - WAB,, - r x PD,, - OTH,, - DFI, (12b)
dlai=1,..,mt=1,..,T

Na podstawie danych z bazy danych Banku Francji, obejmujacej informacje
na temat Strefy Franka CFA, mozna stwierdzi¢, ze struktura dochodéw w ZUM
i SUM jest prosta i skiada sie z dwéch elementéw: dochodéw podatkowych
(TAR) oraz niepodatkowych (NTR), w tym z grantow zagranicznych. Przy istnie-
niu kryteriéw konwergencji fiskalnej, podstawowe saldo budzetu (BAB) powinno
speinia¢ nastepujacy warunek:
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BAB, = TAR, - WAB,, - r x PD,_, - OTH,, - DFI,, 2 (13)
dai=1,.., nmt=1, .. T

W przypadku krajéw produkujacych rope w tym regionie, niepodatkowe
Zrédto dochoddw to sprzedaz ropy naftowej i produktéw pochodnych?®. Oznacza
to, ze zaproponowana metoda liczenia podstawowego salda budzetu (BAB) jest
wlasciwa i precyzyjna zaréwno dla ZUM, jak i SUM. Co wiecej, w ZUM réznica
miedzy BAB i OVB réwna si¢ czesci wydatkéw publicznych na inwestycje (PIE)
finansowanych ze Zrédet zewnetrznych (EFI).

Kryterium Il — zaleglosSci w splatach zobowiazard (ARR)

W tym przypadku dominuja dwa gléwne cele. W krotkim okresie zmiana
zalegtosci w okresie t -1 i t nie moze by¢ dodatnia:

AARR = ARR;, - ARR,; <0dlai=1,..,mt=1, .., T (14)
Diugoterminowy cel to redukcja zaleglosci w regulowaniu zobowiazari do zera:

lim ARR, =0. (15)

(218

Zalegtosci w splatach zobowigzari sa réznorakiej natury. Kwota zaleglosci
rozumiana jest jako wartos$¢ zapadtego, ale jeszcze nieuregulowanego zobowia-
zania. Czesto powstaje pytanie, od ktérego momentu nalezy uwazac¢ zobowia-
zanie za wymagalne. Zaleglosci powstaja, gdy zobowiazania nie sa uregulowane
w okresie, w ktérym zapadaja. Zobowiazanie jest prawnie wymagalne w mo-
mencie dostarczenia débr lub ustug. Jest to tak zwana ,faza likwidacji”. Obej-
muje to szerokie spektrum zobowiazari, wlaczajac te, ktdre plyna z wydatkéw
biezacych (CUR): WAB, OTH i obstugi dtugu (r*PD,,_;) lub jego splaty®.

Kryterium IV — wynagrodzenia w sferze budzetowej (WAB)

Wynagrodzenia w sferze budzetowej (WAB) naleza do wydatkéw biezacych (CUR).
Wynagrodzenie dla pracownikow sektora publicznego postrzegane jest jako instru-

% Szersze rozwazania na temat zasobow naturalnych w SUM oraz ich wplywu polityke fiskalna
i bogactwo oferuje Wiegand (2004).

® Fakt zlozenia zamowienia na dobra lub ustugi nie stanowi podstawy do zaptaty przez rzad
ani tez nie oznacza powstania zaleglo$ci. Powstaja one, gdy dobra lub ustugi sa dostarczone (faza
likwidacii), ale nie wydano jeszcze decyzji o zaptacie. W tym przypadku powstaja zalegtosci platnicze
wynikajace z procedur administracyjnych, nazywane takze technicznymi zaleglo$ciami. Faktyczne
zalegtosci w regulowaniu zobowiazari powstaja, gdy po wydaniu decyzji o zaplacie nie nastepuje
ona ze wzgledu na brak gotéwki.
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ment stymulowania popytu konsumpcyjnego w gospodarce o prawie zerowym
potencjale stymulowania wzrostu. Z tego powodu, zbyt duze obciazenie pensjami
pracownikow sektora publicznego musi by¢ zlikwidowane w celu prowadzenia
stabilnej polityki fiskalnej. Narzucenie maksymalnego limitu dla wynagrodzeri
w sferze budzetowej ma na celu poprawe jakosci wydatkéw publicznych, gdy
konieczne sa dostosowania stabilizacyjne. Ciecia w wydatkach na wynagrodzenia
w sektorze publicznym sa politycznie niepopularne. Jednak czasami jest to nieod-
zowne i stanowi jedyna droge do prowzrostowej i przezornej polityki fiskalnej:

WAB,
TAR

<b dlai=1,..,mt=1,.. T (16)

Gdy wymogi dotyczace innych rodzajow wydatkéw sa wiazace, to ograni-
czenie wskazuje droge dla zmian w strukturze wydatkéw publicznych. Wprowa-
dzeniu limitu dla poziomu wynagrodzeri towarzyszy zawsze wymdg minimal-
nych wydatkéw w kategorii ,wydatki inwestycyjne”. Oczekuje sie wystapienia
efektu zamiany — s$rodki zaoszczedzone na wynagrodzeniach maja by¢ przezna-
czone na inwestycje. Nastepuje zatem przekierowanie Srodkéw publicznych
z wydatkow jalowych na wydatki zwiekszajace potencjal wzrostowy.

Kryterium V — calkowite publiczne wydatki inwestycyjne
(PIE) i inwestycje publiczne finansowane ze Zrédet krajowych (DFI)

To kryterium konwergenciji fiskalnej jest jednym z dwdch, ktérych celem jest
poprawa jakosci wydatkéw publicznych. Bardzo czesto cecha krajéw o niskim
poziomie dochodu jest brak wydatkéw niebiezacych. To krétkoterminowe
podejscie mozna wytlumaczy¢ niestabilnoscia polityczna. Rzady w Afryce
rzadko sa formowane w wyniku demokratycznych wyboréw. Brak stabilnosci
implikuje zarzadzanie zasobami ukierunkowane na osiaganie wszystkich ko-
rzysci w okresie biezacym lub tak szybko, jak to tylko mozliwe, bez rozwazania
ogolnonarodowej funkcji uzytecznosci w dtugim okresie. Niestabilno$¢ poli-
tyczna wplywa w ten sposéb negatywnie na wzrost gospodarczy, nawet na
kraje czlonkowskie unii walutowej. Przyktadem z ostatnich lat jest WybrzeZze
Kosci Stoniowej czy Togo w ZUM oraz Republika Srodkowej Afryki i Republika
Konga w SUM lub Grenada we WUM.

Kryterium oparte na relacji PIE/PKB (lub DFI/PKB) jest dwojakiej natury. Po
pierwsze, stuzy ono poszerzaniu potencjatu wzrostowego’. Jednoczesnie stuzy to

7 Sektor prywatny jest bardzo czesto niezdolny do podjecia wymaganych inwestycji infrastruktu-
ralnych. Wynika to z wysokiego poziomu kosztéw utopionych, diugich okreséw zwrotu z tego typu
inwestycji i niepienieznych korzysci, jakie one przynosza. Powoduje to, ze inwestycje infrastrukturalne
podejmowane sa z koniecznosci przez sektor publiczny.
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drugiemu celowi. Gdy pierwszorzedowe kryteria konwergencji fiskalnej stawiaja
za cel zréwnowazony lub nadwyzkowy budzet, to dostosowanie polega najcze-
$ciej na zmniejszeniu wydatkéw inwestycyjnych (jesli w ogole takowe wystepu-
ja). W krétkim okresie jest to zaréwno mozliwe, jak i efektywne rozwiazanie,
pozwalajace spetni¢ postawione wymagania. Jednak oceniajac dtugookresowy
wplyw takiej polityki, negatywne skutki dla wzrostu i potencjalu wzrostowego
staja sie ewidentne:

DFI,
2 i=1,..mt=1, .., 17a)
PKR, 2¢c dlai=1,..,.mt=1 T, (
Pty - (17b)
PKB, 2ddlai=1,..,mt=1, .., T,

gdzie c — minimalny poziom inwestycji, jako procent dochodéw podatkowych.

Réwnania (16), (17a) i (17b) powinny by¢ zatem interpretowane jako
warunki ograniczajace dla podstawowego salda budzetu (BAB).

W SUM wskazniki inwestycyjne (catkowite wydatki inwestycyine, publiczne
wydatki inwestycyjne, prywatne wydatki inwestycyjne) sa wykorzystywane
w nadzorze wielostronnym, ale nie sa wigzace dla rzadéw krajéw czlonkowskich.
Stuza one wylacznie diagnozowaniu warunkéw ekonomicznych. Wschodnio-
karaibski Bank Centralny takze zaproponowat dyrektywe uwzgledniajaca publi-
czne wydatki inwestycyjne na Karaibach. Wykorzystuje on jednak kategorie
o wiele szersza niz w SUM i ZUM. Obejmuje ona bowiem inwestycje caltego
sektora finansow publicznych (PIE). Sugerowany poziom tak zdefiniowanych
wydatkéw wynosi 12% PKB w skali roku.

Kryterium VI — dochody podatkowe (TAR)

Dochody podatkowe moga by¢ podzielone na cze$ci skiadowe, jak pokazano
w réwnaniu (4). Celem narzucenia wymogu w tym obszarze jest podnoszenie
jako$ci krajowych systeméw danin publicznych przy jednoczesnym uniknieciu
destabilizacji politycznej. Ghura i Marcereau (2004) uwazaja, Ze istnieja dowody
przemawiajace za zwigzkiem przyczynowo-skutkowym miedzy chroniczng stabo-
$ciag w Sciaganiu dochodéw budzetowych a akumulacja zaleglo$ci wyplat wyna-
grodzeri i splat dlugu. Autorzy wskazuja na przyklad Republiki Centralnej Afryki
w XX wieku, gdzie nieefektywny system danin publicznych prowadzit do niesta-
bilnosci politycznej i degradacji ustug publicznych. Znaczne zaleglosci oraz niere-
gularne wyplaty dla stuzby cywilnej i personelu wojskowego prowadzity do
przediuzajacych sie strajkéw i rebelii. Poprawa efektywnosci systeméw podatko-
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wych posiada potencjal posredniego przeciwdzialania wymienionym patologiom
negatywnie wplywajacym na wzrost gospodarczy i stabilno$¢ polityczna.

Znajomos$¢ poziomu dochodéw pozwala na lepsze dopasowanie planéw
wydatkow, zaleznych od dostepnych zasobéw. W ten sposdb mozliwe staje sie
unikniecie Kreacji deficytéw strukturalnych. Wszelkie nieoczekiwane odchylenia
od minimalnego poziomu wyznaczonego w kryterium konwergencyjnym moga
by¢ wykorzystane na wczesSniejsza splate diugu publicznego. Kryterium to moze
by¢ ujete w nastepujacy sposoéb:

TAR,
— i = = 18
PKE, 2adlai=1,.., mt=1,.. T (18)

Stabilne i pewne dochody podatkowe sa pozadane w kazdym kraju, bez
wzgledu na poziom dochodu. Jednak przypadek unii walutowej jest specjal-
ny, poniewaz polityka fiskalna jednego kraju oddzialuje na pozostalych
czlonkow. Automatyczne stabilizatory czynia dochody podatkowe cykliczny-
mi. Ostry kryzys gospodarczy prowadzi do ograniczenia zasobdw finansowych
dostepnych na potrzeby polityki fiskalnej. Kryteria konwergencji zawierajace
minimalny wymog w zakresie dochoddéw podatkowych sa ukierunkowane
na poprawe jakosci i efektywnosci systemu podatkowego, czyniac go bardziej
odpornym na szoki. Redystrybucja pewnej czesci PKB realizuje takze dodat-
kowy cel, jakim jest prowadzenie mozliwej do utrzymania polityki fiskalnej.
Osiaganie dochodéw podatkowych na pewnym minimalnym poziomie po-
zwala na lepsze planowanie i rozkladanie wydatkéw w dlugim okresie.

Kryterium VII — stopa inflacji

W obu afrykariskich uniach monetarnych opisanych w tym artykule narzucono
ograniczenie dla stopy inflacji. Podobne rozwiazanie zastosowano w Unii Gos-
podarczej i Walutowej. Sposéb zdefiniowania ograniczenia dla wzrostu ogdlne-
go poziomu cen jest jednak odmienny. W uniach afrykariskich jest to bezpo-
$redni cel inflacyjny na poziomie 3%. Rozwiazanie wprowadzone w UGW jest
zdefiniowane w bardziej elastyczny sposéb i pozwala uwzgledni¢ zmiany w sy-
tuacji wewnetrznej i zewnetrznej wplywajace na wszystkie kraje cztonkowskie.
Mozna tu wskaza¢ takze dazenie do stworzenia wigkszej swobody dla krajow
cztonkowskich. Wynika to prawdopodobnie ze swiadomosci znacznego zrézni-
cowania gospodarek tworzacych UGW.
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Kryterium VIII — wskazZnik pokrycia emisji pieniadza rezerwami
walutowymi (FER)

W SUM wprowadzono specyficzne kryterium konwergencji, majace na celu
zapewnienie wystarczajacego poziomu rezerw walutowych w relacji do emisji
pieniadza unijnego. Wynika to ze stosowania systemu kursu sztywnego w Strefie
Franka CFA. Wiarygodnos¢ tego rozwiazania wymaga wysokiego pokrycia bazy
monetarnej rezerwami walutowymi. Pomimo ze Skarb Francji gwarantuje wy-
mienialnos¢ franka CFA, to unijny bank centralny potrzebuje rezerw waluto-
wych w celu prowadzenia samodzielnej polityki monetarnej.

Kryterium IX — deficyt rachunku obrotéw biezacych (CAD)

Kraje ZUM wprowadzity w 2000 roku nowe kryterium konwergencyjne: ograni-
czenie dla deficytu na rachunku obrotéw biezacych bilansu platniczego do 5%
PKB. Przy wyliczaniu tego wskaZznika wylacza sie granty otrzymane z zagranicy.
Jest to kolejne posrednie kryterium fiskalne. Saldo rachunku obrotéw biezacych
odzwierciedla bowiem réznice miedzy produktem i absorpcja krajowa®:

CAD,
PKB,

2f dlai=1,..,mt=1,..,T. (19)

Ekspansywna polityka fiskalna jest bardzo czesto odpowiedzialna za de-
ficyt na rachunku obrotéw biezacych. W teorii finanséw miedzynarodowych
wystepuje nawet specjalny termin: deficyty bliZzniacze. Dotyczy on sytuacji,
w ktorej deficyt budzetowy wywoluje wystapienie deficytu na rachunku
obrotéw biezacych w bilansie platniczym. Ekspansja fiskalna (wieksze wy-
datki krajowe) sa zaspokajane przez dobra i ustugi importowane, gdyz pro-
dukcja krajowa nie jest w stanie pokry¢ zgtoszonego zapotrzebowania. Kry-
terium to pozwala narzuci¢ rzadom konieczno$¢ brania pod uwage wplywu
polityki fiskalnej na stabilnos$¢ zewnetrzna przy danym produkcie i absorpcji
pozostatych sektoréw.

% Brak doptywu kapitatu w formie inwestycji bezposrednich i portfelowych — charakterystycz-
ny dla krajéw o niskim dochodzie w Afryce — oznacza, ze brak jest trwalych Zrédet finansowania
deficytu na rachunku obrotéw biezacych. W celu unikniecia probleméw plynacych z wyczerpania
rezerw walutowych, nalezy unika¢ permanentnych deficytéw w bilansie platniczym. W przeciwnym
razie prowadzic¢ to bedzie do niestabilnosci i presji dewaluacyjnych, probleméw w handlu zagrani-
cznym i ucieczki kapitatu.
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Kryteria X i XI — oszczednosci rzadowe (GOS) i oszczednosci
sektora publicznego (PUS)

Istnieje tylko jedna unia walutowa, w ktdrej podjeto probe koordynacji oszczed:
nosci publicznych na poziomie regionalnym:

GOS,
— > | = = 20a
DKD, >f dai=1,.,nt=1,..,T, (20a)

P of dlai=1, . mt=1, . T (20)
l’KB,,'f ai=1,.,mt=1,.. T

Wschodniokaraibski Bank Centralny przygotowal dwie dyrektywy, ktérych
celem jest zwiekszenie Krajowych oszczednosci publicznych. Oczekuje sie, ze
pozwoli to na udostepnienie zasobéw na inwestycje i splate dlugéw. Jak na razie,
zadna z tych dyrektyw nie jest wiaZzaca.

Po zaprezentowaniu ograniczeri fiskalnych oraz ich zwiazkéw, mozliwe staje
sie przedstawienie lacznego ograniczenia dla polityki fiskalnej w unii walutowej.
Ponizsza koncepcja teoretyczna opisuje sytuacje w momencie pelnego wprowa-
dzenia zalecanych wymogoéw i osiagniecia narzuconych limitéw plynacych
z faktu koordynaciji tej polityki na szczeblu regionalnym.

5. KONCEPCJA ELASTYCZNOSCI POLITYKI FISKALNE] (EPF)
W SYTUAC]I KONWERGENC]I FISKALNE] W UNII WALUTOWE]

Elastycznos$¢ polityki fiskalnej moze by¢ zdefiniowana jako swoboda w podej-
mowaniu decyzji dotyczacych wydatkéw budzetowych. W celu pomiaru tej
swobody mozna wykorzysta¢ nominalny poziom wydatkéw autonomicznych.
Wydatki autonomiczne sa zdefiniowane jako te wydatki publiczne, ktdre nie sa
w zaden sposéb bezposrednio regulowane przez kryteria konwergenciji fiskalne;j.
Im wyZzszy poziom tego rodzaju wydatkéw (w relacji do PKB), tym polityka
fiskalna jest bardziej elastyczna i posiada potencjalnie silniejszy wplyw na
gospodarke. Odwolujac sie do oznaczeri wprowadzonych w poprzedniej czesci,
wydatki autonomiczne to OTH — pozostale wydatki budzetowe, W Afryce
kryteria konwergenciji fiskalnej reguluja zaréwno dochody, jak i wydatki budze-
towe. Z tego powodu rzady krajoéw czlonkowskich posiadaja relatywnie mniejsza
swobode w podejmowaniu decyzji niz w przypadku UGW. Im wieksze $rodki
dostepne sa na wydatki autonomiczne bez przekraczania wyznaczonych limi-
téw, tym polityka fiskalna jest bardziej elastyczna. Problemem, jaki wystepuje
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w pozaeuropejskich uniach walutowych jest istotne ograniczenie swobody wtadz
krajowych w momencie spelnienia wszystkich wymagan stawianych przez kry-
teria konwergencji fiskalnej. Nie maja one zbyt duzych mozliwosci reagowania
na szoki asymetryczne.

Wykorzystujac réwnanie podstawowego salda budzetu (BAB) — (12b) mo-
zliwe staje sie przedstawienie poziomu elastycznosci polityki fiskalnej w mo-
mencie spelnienia wymogow i przestrzegania limitéw narzuconych przez kryte-
ria kKonwergencji. Spetnienie wymogu dotyczacego dlugu publicznego implikuje
dwa warunki: BAB = O oraz ARR = 0, wtedy:

0=TAR-WAB -1 xPD - DFI - OTH, (21)

OTH =TAR - WAB — 1 x PD — DFI. (22)

W celu przedstawienia ogdlnego poziomu elastycznosci polityki fiskalnej
dla celéw badar poréwnawczych mozna przedstawi¢ je jako procent PKB
biezacego okresu:

OTH _TAR WAB r-PD DFI
PKB ~PKB~ PKB ~ PKB PKB'

(233

W pozaeuropejskich uniach walutowych kryteria konwergenciji fiskalnej
zdefiniowane sa w odniesieniu do PKB oraz do dochodéw podatkowych budzetu
centralnego (TAR). W celu uwzglednienia ich tacznego wplywu na elastycznos¢
polityki fiskalnej nalezy zaproponowac¢ wspdélny mianownik. Na poczatek moz-
na dokonac¢ nastepujacych przeksztalceri i podstawieri:

% 2A=TAR2AxPKB (PKB jest zawsze nieujemne), (24)

gdzie A jest faktycznym procentowym udziatem dochodéw podatkowych w PKB.
Podstawiajac TAR z (24) do kryterium konwergencji fiskalnej zdefiniowane-
go w relacji do dochodéw podatkowych otrzymujemy:

WAB WAB WAB _

TAR <P = axrks <P= ks S

bx A (A jest zawsze nieujemne), (25)

b — limit dla wynagrodzeri w sferze budzetowej wyrazony jako procent docho-
déw podatkowych (TAR).

DFI >cm DFI Sem DFI
TAR Ax PKB PKB

zcx A (A jest zawsze nieujemne), (26)

¢ — docelowy poziom inwestycji publicznych wyrazony jako procent TAR.
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D
PKR

<d (27)

d — limit dla poziomu diugu publicznego wyrazony jako procent PKB.

Miernik elastycznosci polityki fiskalnej w momencie spelnienia wszystkich
kryteriow konwergencyjnych dany jest réwnaniem (28) poniewaz wszystkie
znaki < oraz 2 staja si¢ =

OT11

I)KB=A—B-A—r><a’—c-A, (28)
OTH
PKB =A(l-b-o)r d (29)

Réwnanie (28) moze stuzy¢ w badaniach poréwnawczych réznych pozio-
mow limitéw i wymogow stawianych w ramach koordynacji polityki fiskalnej
w unii walutowej. Wystepuje tu jednak jedna zmienna niezalezna, ktéra posiada
istotny wptyw na elastycznos$¢ polityki fiskalnej. Jest nia stopa procentowa.
Wplywa ona bezposrednio na koszt obslugi zadiuzenia publicznego, ktory
w wielu przypadkach stanowi znaczna czes¢ wydatkow budzetowych w krajach
wysokozadluzonych.

6. PODSUMOWANIE

Najwazniejszymi determinantami elastycznosci polityki fiskalnej w krajach
cztonkowskich unii walutowych sa: dlug publiczny, stopy procentowe i stopa
wzrostu nominalnego PKB. Wszystkie trzy znajduja sie poza bezposrednim
wplywem wiadz krajowych. Diug publiczny jest wynikiem wielu deficytéw
w poprzednich okresach. Pomimo Ze najczesciej zostal on wykreowany przez
inne ekipy rzadzace, to konieczne jest honorowanie wszystkich zobowiazari
i terminowe ich regulowanie. W przeciwnym razie wiarygodno$c¢ wiadz fiskal-
nych narazona jest na uszczerbek. Niedopuszczalne jest zatem wystapienie
zalegtosci w splatach zobowiazari lub odmowa ich honorowania.

Poziom stop procentowych teoretycznie zalezy od polityki monetarnej
prowadzonej na szczeblu regionalnym przez wspdlny bank centralny. Przy
liberalizacji wszystkich rachunkéw bilansu platniczego i sztywnym kursie walu-
towym, cena pienigdza zalezy od stép procentowych w kraju, z waluta ktérego
zwiazano pieniadz unijny. W takich warunkach rzady krajéow cztonkowskich nie
maja zadnej mozliwosci wptywania na poziom kosztéw obstugi dtugu, poza
sukcesywnym splacaniem kapitatu.
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W niniejszym opracowaniu zawarto propozycje metody pomiaru kryteriow
konwergenciji fiskalnej oraz elastycznosci polityki fiskalnej. Moze ona stuzy¢ do
oceny réznych zestawdéw ograniczer i ich pozioméw narzucanych na krajowe
polityki budzetowe w ramach ich koordynacji w unii walutowej. Przedstawiona
koncepcja moze stuzy¢ przy reformowaniu zasad nadzoru wielostronnego. Metoda
ta jest takze uzyteczna dla krajéw dazacych do utworzenia unii walutowych
i projektujacych rozwiazania integrujace przyszltych cztonkéw w ramach koordy-
nacji regionalnej. Pozwala ona na uwzglednienie aktualnej sytuacji polityki fiskal-
nej potencjalnych czionkéw unii walutowej, co umozliwia wyznaczenie mozli-
wych do spelnienia limitéw, ktdre jednoczesnie nie beda destabilizowaly gospoda-
rek w krétkim okresie. W przeciwnym razie moga wystapic¢ niepozadane zjawiska,
takie jak kreatywna rachunkowo$¢ budzetowa. Prowadzi to do porazki konwergen-
¢ji fiskalnej. Ramy analityczne przedstawione w tym opracowaniu pozwalaja na
zaprojektowanie kryteriéw konwergencji fiskalnej i wyznaczenie ich poziomow
w sposob zapewniajacy trwatos¢ i dobrobyt unii walutowej w dlugim okresie.
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1. WPROWADZENIE

Przy wyznaczaniu portfeli efektywnych duZa role odgrywa wybdr estymatoréw
warto$ci oczekiwanej, wariancji i kowariancji stop zwrotu oraz $cisle z tym
zwigzany wybodr metod prognozowania wartosci oczekiwanej, wariancji i kowa-
riancji stop zwrotu. Proces budowy portfela wedlug kryteriéw zaproponowanych
przez Markowitza jest bardzo wrazliwy na wybdr estymatora wartosci oczekiwa-
nej stopy zwrotu. Niewielkie réznice w szacunkach wartosci oczekiwanych stop
zwrotu czesto prowadza do znaczacej przebudowy portfela. Wybdr estymatorow
wariancji i kowariancji ma rowniez istotny wplyw na alokacje aktywow. Trady-
cyjnie stosowane estymatory wartosci oczekiwanej, wariancji i kowariancji stopy
zwrotu, czyli $rednia arytmetyczna, wariancja i kowariancja obliczane na pod-
stawie dostepnych danych historycznych, nie daja najlepszych wynikéw przy
wyznaczaniu portfeli efektywnych.

W artykule zaprezentowano dynamiczne podej$cie do wyznaczania port-
feli efektywnych, wykorzystujace prognozy wariancji i kowariancji stép zwro-
tu skonstruowane na podstawie wieloréwnaniowych modeli GARCH. Istnieje
bardzo obszerna literatura dotyczaca zmiennosci wariancji warunkowej proce-
s6w finansowych. Okazuje si¢ jednakze, ze zmieniaja sie nie tylko warunkowe
wariancje, ale rowniez warunkowe kowariancje, jak i warunkowe wspétczyn-
niki korelacji pomiedzy procesami finansowymi. Wieloréwnaniowy proces
GARCH pozwala opisa¢ zaréwno zmieniajace si¢ w czasie warunkowe warian-
cje, jak i zmieniajace si¢ warunkowe kowariancje stop zwrotu. Jezeli wariancje
i kowariancje stop zwrotu nie sa stale w czasie, to prognozy uzyskane na
podstawie wieloréwnaniowych modeli GARCH powinny przynies¢ dodatkowe
korzysci przy wyznaczaniu portfeli efektywnych. Literatura dotyczaca wyko-
rzystania modeli GARCH przy budowie portfeli jest uboga. Wyniki tych analiz
z uwagi na ztozonos¢ problemu sa na razie fragmentaryczne. Giéwnym celem
zaprezentowanych badari jest ocena skutecznosci réznych metod tworzenia
portfeli, w tym przede wszystkim z wykorzystaniem réznych specyfikacji
wieloréwnaniowych modeli GARCH. Przedstawione podejs$cia do tworzenia
portfela réznia si¢ wytacznie metoda prognozowania macierzy Kowariancji
stép zwrotu.

Uktad artykutu jest nastepujacy. W czesci drugiej przedstawiono sposéb
konstrukcji portfeli efektywnych. W czesci trzeciej zaprezentowano stosowane
w badaniu metody estymacji macierzy kowariancji. Cze$¢ czwarta zawiera ana-
lize skutecznosci konstrukeji portfeli efektywnych dla trzech spétek gietdowych.
W czesci piatej badanie zostalo rozszerzone na dwadziescia spétek. Cze$¢ szosta
zawiera podsumowanie.
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2. DYNAMICZNY PROCES BUDOWY PORTFELA

Proces budowy portfela wedlug kryteriow zaproponowanych przez Markowitza
jest bardzo wrazliwy na wybdr estymatora wartosci oczekiwanej stép zwrotu.
Konstruujac portfel efektywny trudno jest odrézni¢ wplyw wyboru estymatora
macierzy kowariancji od wyboru estymatora wartosci oczekiwanej. Jednym ze
sposobdow na wyeliminowanie wplywu wyboru estymatora wartosci oczekiwane;j
jest konstrukcja portfela o minimalnej wariancji. Udzialy poszczegdlnych akty-
wow w portfelu 0 minimalnej wariancji zaleza wytacznie od macierzy kowarian-
¢ji. Dynamiczny proces budowy portfela zostal przedstawiony najpierw dla
portfela 0 minimalnej wariancji, jednakze — jak zostalo pokazane dalej — cata
procedura moze byc¢ latwo rozszerzona na wyznaczanie dowolnych portfeli
efektywnych.

Dla danego t na podstawie dostepnych danych z okresu (1, t) estymowane
sa parametry modelu GARCH?. Na podstawie oszacowanego modelu konstruo-
wana jest prognoza macierzy kowariancji stop zwrotu dla okresu t + 7, gdzie
7 oznacza horyzont prognozy. Wyznaczona prognoze wykorzystuje sie do
konstrukcji portfela efektywnego. Niech W',,.= (W ..., Wane -oor Waio), 8dzie wy,,
oznacza udzial i-tego aktywu w portfelu dla okresu t + 1, H,, to prognoza
warunkowej macierzy kowariancji dla okresu t + 1. Wariancja portfela jest
wowczas réwna W', H,,, W, . Aby wyznaczy¢ portfel o minimalnej wariancji
(minimum globalne), wystarczy rozwiaza¢ nastepujace zadanie programowa-
nia kwadratowego:

w' .. H

T

t+r Wl+r - min' (1)

przy warunkach:

w,.l=1, (2)
gdzie [ jest kolumnowym wektorem o N sktadowych, przy czym kazda z nich
rowna jest jednosci.
Jezeli nie wystepuje krotka sprzedaz, to nalezy dodatkowo wprowadzi¢
warunki brzegowe:
w20 dlai=1,2,..,N. 3)

Cala procedure powtarza sie nastepnie dla kolejnych okreséw (w miare
naplywu kolejnych danych).

2 Jezeli warunkowe wartosci oczekiwane stép zwrotu sa rozne od zera, to nalezy réwniez
estymowac parametry w réwnaniach dla warunkowych srednich.
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Jezeli dopuszcza si¢ krétka sprzedaz, to udzialy aktywéw w portfelu o mini-
malnej wariancji dla okresu t + 7 okreslone sa za pomoca wzoru:

W= = HL, @)
* (;Hf

gdzie C,,,=I'"H;] L

Wariancja portfela o minimalnej wariancji jest wéwczas réwna V,, .= 1/C,, ..

Inne portfele efektywne mozna wyznaczy¢ poprzez znalezienie portfeli

o minimalnej wariancji przy zadanym minimalnym poziomie oczekiwanej

stopy zwrotu. Nalezy w tym przypadku znaleZ¢ rozwiazanie speiniajace naste-
pujace warunki:

W’H-TH

(323

W

we—min, W I=1 oraz W' r,. =y, (5)
gdzie r,, . jest to wektor oczekiwanych stép zwrotu dla okresu t + T 0 wymiarach
N x 1, p to przyjeta minimalna oczekiwana stopa zwrotu portfela.

Jezeli wystepuje krétka sprzedaz, to udzialy aktywéw w portfelu dla okresu
t + 7 okreslone sa za pomoca wzoru*:

Wl+r =8t hln H, (6)

. 1 - 1 1y _y
gdzie g, = b'_ [BI+T (Hl+lt h- Aps (Hl+lr rt+1):|l ht+r = D_ [Cl+t (Ht+lr Tr) = A (Hlo'rl)]'
A4 (131
Ape=T Hl_tlr Ttvw Bue =7t Hl+lr Ttay Diee =By Cpor — Atzw'
Za oczekiwane stopy zwrotu dla okresu t + 7 przyjmuje sie prognozy
skonstruowane na podstawie modeli dla warunkowych $rednich.

3. SPECYTIKACJE WIELOROWNANIOWYCH MODELI GARCH

W badaniu zastosowano dwanascie specyfikacji wieloréwnaniowego modelu
GARCH: model BEKK z warunkowym rozkladem normalnym, model BEKK
z warunkowym rozkladem t-Studenta, diagonalna i skalarna posta¢ modelu
BEKK, model skalarno-diagonalny, model zintegrowany, model statych warun-
kowych wspdéiczynnikéw korelacji, K-czynnikowy model, model ortogonalny
dla dwdch i trzech czynnikéw, model DCC oraz zintegrowany model DCC.
Dodatkowo wykorzystano réwniez jednoréwnaniowy model GARCH. Wyniki
uzyskane dla modeli GARCH poréwnano z wynikami dla szesciu innych metod:

¥ Zob. Campbell, Lo i MacKinlay (1997).
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réwne udzialy dla wszystkich aktywow, bezwarunkowa macierz kowariancji stop
zwrotu, ruchoma macierz kowariancji, ruchoma macierz kowariancji ze stata
wygladzania réwna 25, model wyréwnywania wykladniczego dla macierzy
kowariancji oraz model wyré6wnywania wyktadniczego dla macierzy kowariancji
z parametrem wygasania réwnym 0,94 (tzw. model RiskMetrics). Ponizej podano
tylko podstawowe informacje dotyczace stosowanych modeli wieloré6wnanio-
wych. Wigcej informacji na temat wlasnosci i metod estymacji mozna znalez¢
na przyklad w pracy Bauwens, Laurent i Rombouts (2006).

Estymacja parametréow ogolnej postaci wieloré6wnaniowego modelu
GARCH, zwanej postacia VECH, jest trudna juz nawet dla kilku aktywoéw. Z tego
wzgledu w badaniu zastosowano prostsze specyfikacje wieloréwnaniowego mo-
delu GARCH. Rozwazano tylko specyfikacje zapewniajace dodatnia okre$§lonos¢
macierzy kowariancji. Baba i wsp. (1990) przedstawili nastepujaca posta¢ modelu
nazywana modelem BEKK (p,q)* (Engle i Kroner, 1995):

gy, ,~D(0,H), (7)

q P
H=CC+ Z Dg, £ D'+ Z EH,_E’, ®)
- j=1

i=1

gdzie y, oznacza zbidr wszystkich informacji dostepnych w okresie t — 1,
D(0, H;) oznacza okreslona posta¢ wielowymiarowej funkcji gestosci o warto-
sciach oczekiwanych réwnych zeru i macierzy kowariancji H,, C, D; oraz E, sa
macierzami parametrow o wymiarach N x N, a macierz C jest macierza
tréjkatna.

W pracy przyjeto dwa warunkowe rozklady e;: wielowymiarowy rozkiad
normalny oraz t-Studenta. Diagonalna posta¢ modelu BEKK (diagonalny BEKK)
zakiada, ze macierze D, i E; sa macierzami diagonalnymi, natomiast skalarna
posta¢ (skalarny BEKK) zaklada, ze powyzsze macierze sa zastapione skalarami
pomnozonymi przez macierz jedynek. Zastepujac macierze D; i E; skalarami
d}? i ¢} otrzymamy model skalarno-diagonalny. Dalsze uproszczenie modelu
uzyskujemy zaktadajac:

q 4
CC'=0oraz ) di+y ¢=1.
i=1 1
Taka specyfikacja modelu jest okreslana jako model zintegrowany.

4 Nazwa pochodzi od pierwszych liter nazwisk autoréw.
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Bollerslev (1990) wprowadzil model stalych warunkowych wspdlczynnikow
korelacji, w ktérym zaklada si¢, ze zmieniajace si¢ w czasie warunkowe kowa-
riancje sa proporcjonalne do iloczynu odpowiednich warunkowych odchyleri
standardowych:

H,=D,TD, 9)

gdzie D, oznacza macierz diagonalna o wymiarach N x N, ktorej elementami sa
warunkowe odchylenia standardowe opisane za pomoca dowolnych jednorow-
naniowych modeli GARCH — D, =diag(h¥?, hl?, ..., h¥?), a T jest macierza sta-
tych warunkowych wspélczynnikéw korelacii.

Kolejna rozwazana specyfikacja modelu to K-czynnikowy model GARCH(p,q),
zaproponowany przez Engle’a (1987). Model ten mozna przedstawi¢ w postaci:

K

—0+ 3 g e (10)
k=1

gdzie Q jest symetryczna macierza parametréw o wymiarach N x N, g, jest
wektorem parametréw o wymiarach N x 1, h;, oznaczaja wariancje warunkowe
czynnikéw opisane za pomoca jednoréwnaniowych modeli GARCH.

Badano réwniez ortogonalny model GARCH (Alexander i Chibumba, 1996):

V_]ﬂet == Amftl (11)

H,=V2y V12, (12)

gdzie V=diag (v,, v,, ..., ), V; jest bezwarunkowa wariancja g, A,, to macierz wektoréw
wlasnych (ortogonalnych) o wymiarach N x m, f; = (f;, f5 .- f,,,) jest procesem
o warunkowych parametrach: E,(f) =0, Var_,(f)=Q,= dlag(o, ) OF ) wenr o, )R 0, jest
oplsane za pomoca jednoréwnaniowego stacjonarnego modelu GARCH (dlai=1,
,n)l V Varl—l(”[) = AmQtA m*
Model DCC (dynamic conditional correlation) wprowadzony przez Engle’a

(2002) mozna przedstawi¢ w nastepujacej formie:

H =DRD, (13)

Re=7'QQ, (14)

’

1"20’ Zﬁ;‘

bol =l

5+Zm(2. ,Z’.-)+Zli,Q,_,, (15)

\
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gdzie D,=diag [h'?, hZ, ..., h2), warunkowe wariancje h,, (dla k = 1, 2, ..., N)
opisane sa za pomoca jednoréwnaniowych modeli GARCH, z, to wektor stan-
daryzowanych wartosci €, takich ze z,=e¢,/Vh,, R, to macierz zmiennych
w czasie warunkowych wspélczynnikdw korelacji dla z,, § oznacza bezwarunko-
wa macierz kowariancji dla z,, a Q;* jest macierza diagonalna, ktorej elementami
sa pierwiastki kwadratowe z elementow diagonalnych macierzy Q,.

Jezeli Q, jest opisane rownaniem:

Q=(1-2)(z_,Z)+AQ,,, (16)

to model DCC jest wéwczas okreslany jako zintegrowany model DCC.

W badaniu dla dwudziestu aktywow zastosowano réwniez upraszczajace
parametryzacje dla procesow kowariancyjnie stacjonarnych, tzw. celowanie
w wariancje (Engle i Mezrich, 1996). Na przykiad dla skalarno-diagonalnego
modelu (1,1) iloczyn macierzy wyrazéw wolnych okreslony jest jako:

CC"(1-d -¢)S. 17)

Estymacja upraszczajacej parametryzacji modelu przebiega w dwdch kro-

kach®. W pierwszym kroku estymuje sie¢ bezwarunkowa macierz kowariancji
T

1 , . s T . .
S= T z £ €'y, uzyskane szacunki podstawia sie do estymacji wieloréwnaniowego

modelu GARCH w drugim kroku.

4. OCENA EFEKTYWNOSCI DLA TRZECH SPOLEK

Ocene skutecznosci przedstawionego podejs$cia do wyznaczania portfeli efektyw-
nych dokonano na podstawie rzeczywistych danych finansowych. Przeprowa-
dzono dwie analizy. Pierwsza dotyczyla malej liczby aktywéw, mianowicie
trzech spotek akcyjnych. Budowa portfela na podstawie tylko trzech aktywoéw
wydaje si¢ by¢ problemem malo istotnym z praktycznego punktu widzenia,
poniewaz przy konstrukcji portfela na ogot bierze sie pod uwage od co najmniej
kilkunastu do nawet kilkuset aktywow. Jednakze przyjecie malej liczby aktywow
pozwolilo na zastosowanie duzej liczby specyfikacji wieloréwnaniowych modeli
GARCH, a takze umozliwilo analize okreslonych restrykcji w modelach. Takie
badanie nie bytoby mozliwe dla duzej liczby aktywéw. Do analizy przyjeto
dzienne stopy zwrotu od 4 stycznia 1999 roku do 30 czerwca 2006 roku (1880
obserwacji). Sposrod spolek notowanych przez caly przyjety okres na Gieldzie

% Dla modelu DCC estymacja bedzie wéwczas przebiegala w trzech krokach.
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Papierow Wartosciowych w Warszawie wybrano trzy spotki o najwigkszej kapi-
talizacji: KGHM Polska Miedz, Bank Pekao SA oraz Telekomunikacja Polska.
Wybrane spétki naleza do najbardziej ptynnych spélek. Przyjeto jednodniowy
horyzont prognozy, poniewaz prognozy zmiennosci uzyskane na podstawie
modeli GARCH sa bardziej trafne w przypadku bardzo krétkiego horyzontu
prognozy (np. West i Cho, 1995; Andersen i Bollerslev, 1998), w przeciwieri-
stwie do dlugiego horyzontu, dla ktérego prognozy obliczone na podstawie
innych modeli sa bardzo czesto dokladniejsze. Dane z trzech pierwszych lat
zostaty wykorzystane jedynie przy estymaciji modelu. Ocena skutecznosci przed-
stawionej metody zostata dokonana dla stosunkowo dlugiego okresu, mianowi-
cie na podstawie danych z okresu od stycznia 2002 do czerwca 2006 roku (1131
obserwacji). Wlasnosci proceséw w krétkim okresie moga znacznie odbiegac od
wlasnosci w diugim okresie, dlatego wyniki analiz przeprowadzonych dla krét-
kiego okresu moga by¢ mylace. Zaczynajac od 31 grudnia 2001 roku na
podstawie danych od poczatku 1999 roku szacowano parametry wszystkich
rozwazanych modeli. Na podstawie kazdego modelu konstruowano prognoze
warunkowej macierzy kowariancji na nastepna sesje. Na podstawie sformutowa-
nej prognozy wyznaczono dwa portfele efektywne. Pierwszy, to portfel o mini-
malnej wariancji, drugi — o minimalnej wariancji przy dziennym minimalnym
poziomie oczekiwanej stopy zwrotu réwnym 0,5%. W obu przypadkach zalozo-
no nieskoriczona podzielno$¢ aktywéw, mozliwo$¢ krétkiej sprzedazy oraz brak
kosztéw transakcyjnych. Nastepnie — ex post — obliczano osobno wariancje dla
tych portfeli jako kwadrat zaobserwowanych stép zwrotu. Dla nastepnych
okreséw dodawano Kkolejno jedna obserwacje do danych, na podstawie ktérych
szacowano model i powtarzano cala procedure az do 29 czerwca 2006 roku.
Zatem parametry Kazdego z zastosowanych w pracy modeli byly szacowane 1131
razy. Dla kazdego modelu z oszacowanych ex post wariancji portfeli dla okresu
od stycznia 2002 do czerwca 2006 roku obliczono $rednie, osobno dla portfeli
0 minimalnej wariancji oraz portfeli o0 minimalnej wariancji przy zadanej mini-
malnej oczekiwanej stopie zwrotu. W tym drugim przypadku prognozy stop
zwrotu byly konstruowane na podstawie modelu VAR. Otrzymane wyniki
zostaly przedstawione w tabeli 1 (przedstawiono odchylenia standardowe). Przy
budowie portfela 0 minimalnej wariancji przy zadanej minimalnej oczekiwanej
stopie zwrotu nie wiadomo, czy skutecznos¢ (badz nieskutecznos¢) metody
wynika z prognoz stép zwrotu, czy tez z prognoz wariancji i kowariancji stép
zwrotu. Gléwnym celem tej analizy jest ocena efektywnosci tworzenia portfeli
z wyKkorzystaniem réznych specyfikacji wieloréwnaniowych modeli GARCH,
dlatego interpretacje wynikéw przeprowadzono w stosunku do procedury bu-
dowy portfela o minimalnej wariancji, ktéra nie zalezy od wyboru metody
prognozowania stop zwrotu (z pewnymi wyjatkami miejsca w rankingu, przy
ocenie efektywnosci budowy portfela o minimalnej wariancji przy zadanej
minimalnej oczekiwanej stopie zwrotu, dla wiekszosci modeli byty zblizone).
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Tabela 1

Szacunki srednich odchyleri standardowych stép zwrotu portfeli o minimalnej wariancji
oraz portfeli o minimalnej wariancji przy zadanym poziomie oczekiwanej stopy zwrotu

dla trzech spétek

Oznaczenie portfeli Besztsg;aznvi:zi:ia Ranking zh“/rlri:t.:too,g;» Ranking
Jednoréwn. modele GARCH 0,016331 6 0,112919 7
BEKK 0,016430 10 0,123315 17
BEKK rozkfad t-Studenta 0,016529 11 0,121536 16
Diagonalny BEKK 0,016311 4 0,114276 12
Skalarny BEKK 0,016821 13 0,114074 10
Skalarno-diagonalny 0,016277 1 0,111847 5
Zintegrowany 0,016329 5 0,114606 13
Stalych wspdt. korelacji 0,016304 3 0,113650 9
K-czynnikowy 2 czynniki 0,016915 16 0,115408 14
Ortogonalny 2 czynniki 0,142260 19 0,230898 18
Ortogonalny 3 czynniki 0,016902 15 0,117250 15
DCC 0,016360 7 0,111523 1
DCC zintegrowany 0,016397 8 0,111817 4
Réwne wagi 0,016936 17 — —
Bezwarunkowa macierz kowariancji 0,016899 14 0,114074 11
Ruchoma macierz kowariancji 0,016282 2 0,111666 2
Ruch. macierz kowariancji k = 25 0,017049 18 0,112656 6
Wyréwnywanie wykfadnicze 0,016424 9 0,113460 8
RiskMetrics 0,016586 12 0,111713 3

Zrédlo: obliczenia wlasne.

W badaniu zastosowano metody prognozowania macierzy kowariancji stép

zwrotu opisane w punkcie 3.

W wigkszosci prac dotyczacych efektywnos$ci metod tworzenia portfeli bar-
dzo ogdlnikowo analizuje sie wlasnosci badanych szeregéw czasowych, przez co
nie mozliwe jest sformulowanie bardziej ogdlnych wnioskéw dotyczacych
poszczegdlnych metod estymacji macierzy kowariancji stép zwrotu. W tabeli 2
zaprezentowano wyniki testéw dotyczacych zaréwno wlasnosci szeregéw stop
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Tabela 2
Analiza wlasnosci i charakteru zaleznosci badanych szeregéw dla trzech spétek
Oceny statystyk
Weryfikowane hipotezy Statystyka
Pekao BP | TP SA KGHM
Brak autokorelacji Ljunga-Boxa(12) 19,31 13,85 11,37
Brak efektu ARCH LM(12) 56,03* 149,02* 92,36*
Normalnosc¢ rozktadéw bezwarunkowych Jarque-Bera 372,01* 224,70* 944,14*
Normalnos¢ rozkladu warunkowego LR 174,08*

w modelu BEKK

Statos¢ warunkowych wspdtczynnikéw LMC 5,58
korelacji

BEKK — macierze diagonalne LR 42,72*
BEKK — skalary razy macierz jedynek LR 482,01
BEKK — skalary LR 71,78*
Diagonalny BEKK — skalary LR 28,92*
Skalarno-diagonalny — CC’' =0, e1 =1 -d1 LR 96,21*
Zintegrowany GARCH — 1 - d1 = 0,94 LR 149,41*

Gwiazdka oznaczono oceny statystyk, w przypadku ktérych weryfikowana hipoteza zostata odrzu-
cona na poziomie istotnosci 0,05.

Zrédto: obliczenia wlasne.

zwrotu badanych spdtek, jak i charakteru zaleznos$ci miedzy nimi. Stopy zwrotu
byly pozbawione autokorelacji, mialy zmienna wariancje warunkowa, a ich
rozkiady bezwarunkowe byly rézne od rozkltadu normalnego. Do opisu warunko-
wej macierzy kowariancji wystarczajaca okazala sie parametryzacja GARCH(1,1).
Uzyskane wyniki testowania restrykcji nakladanych na parametry modeli
GARCH, omawiane w dalszej czesci pracy, byly niewrazliwe na przyjeta spe-
cyfikacje rozktadu warunkowego.

Najbardziej ztozona parametryzacja spo$réd rozwazanych modeli jest model
BEKK. Estymowano model BEKK z warunkowym rozkladem normalnym oraz
t-Studenta. Wedtug testu LR model BEKK z warunkowym rozkiadem normalnym
zostal zdecydowanie odrzucony na korzy$¢ modelu z warunkowym rozkladem
t-Studenta. Jednakze, jak si¢ okazuje, lepsze dopasowanie w prébie w tym
przypadku nie przekiada si¢ na wzrost skutecznosci przy tworzeniu portfeli
efektywnych. Ten rezultat jest o tyle wazny, ze estymacja parametréw modelu
BEKK z warunkowym rozkladem t-Studenta byta najbardziej czasochtonna i cze-
sto wystepowaly problemy ze znalezieniem odpowiednich wartos$ci startowych.
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W celu wykluczenia przypuszczenia, ze uzyskany wynik jest charakterystyczny
tylko dla modelu BEKK i jest nastepstwem trudnosci z estymacja parametréw
tego modelu, rozwazono jeszcze dodatkowo najlepszy w rankingu model, czyli
model skalarno-diagonalny z warunkowym rozkladem f-Studenta. Dla tego
modelu nie bylo zadnych problemdw z estymacja parametréw. Okazato sig, ze
réwniez w tym przypadku lepsze dopasowanie w prébie nie przektada sie na
wzrost efektywnos$ci przy konstrukcji portfeli. Szacunki $rednich odchylen
standardowych portfeli o minimalnej wariancji wynosily 0,016277 i 0,016303
odpowiednio dla modeli z warunkowym rozkiadem normalnym i t-Studenta.

Liczba parametréw w modelu BEKK w przypadku duzej liczby waloréw
w portfelu jest na tyle duza, Zze ich estymacja jest bardzo trudna lub wrecz
niemozliwa. Z tego wzgledu zbadano, jaki wplyw na efektywnos¢ procesu
alokacji aktywéw ma uproszczenie postaci wieloréwnaniowego modelu GARCH.
W pierwszej Kolejnosdci rozwazano diagonalna i skalarna posta¢ modelu BEKK
oraz model skalarno-diagonalny. Wszystkie trzy specyfikacje modelu sa zagniez-
dzone w modelu BEKK, a wyniki testu LR wskazuja na odrzucenie restrykgcji
nalozonych przez te postacie modelu. O ile skalarna posta¢ modelu BEKK
prowadzi do spadku efektywnosci przy konstrukcji portfeli o minimalnej wa-
riancji, o tyle zaskakujacy jest wzrost efektywnosci dla diagonalnego modelu
BEKK oraz modelu skalarno-diagonalnego. Model skalarno-diagonalny ma tyle
samo parametrow co skalarny model BEKK (dwa parametry poza wyrazami
wolnymi), jednakze jego parametryzacja jest znacznie prostsza. Pomimo tak
prostej specyfikacji postac ta okazala sie by¢ najlepsza przy konstrukcji portfeli
o minimalnej wariancji. Najprostsza postacia modelu przy tej parametryzacji jest
zintegrowany model GARCH. Jest on modelem zagniezdzonym w modelu
skalarno-diagonalnym. Wedtug testu LR model zintegrowany zostat odrzucony
na korzys¢ modelu skalarno-diagonalnego. Zatem wyniki testu sa zgodne z wy-
nikami skutecznosci konstrukcji portfeli efektywnych.

Kolejnym uproszczeniem modelu jest przyjecie zalozenia, ze warunkowe
korelacje stop zwrotu sa stale w czasie. W pierwszej kolejnosci zastosowano
jednoréwnaniowe modele GARCH, ktdre pozwalaja opisa¢ i prognozowaé zmie-
niajace sie w czasie warunkowe wariancje stop zwrotu. Estymacja jednoréwna-
niowych modeli GARCH jest znacznie prostsza, jednakze modele te nie pozwa-
laja opisa¢ zmieniajacych sie w czasie warunkowych korelacji. Macierz korelacji
byta estymowana na podstawie rozkladu brzegowego standaryzowanych reszt.
Na podobnych zatozeniach opiera sie¢ model stalych warunkowych wspdéiczyn-
nikéw Korelacji. Jest to jednakze model wieloréwnaniowy i w odréznieniu od
modeli jednoréwnaniowych wszystkie parametry sa estymowane tacznie, co
przelozyto si¢ na wzrost efektywnosci przy konstrukcji portfela o minimalne;
wariancji. Zauwazmy, ze powyzsze modele uplasowaly sie na wysokich miej-
scach w rankingu, wyprzedzajac wiekszo$¢ specyfikacji pozwalajacych opisac
zmieniajace si¢ warunkowe wspdlczynniki korelacji. Jak sie okazuje bardziej
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zlozone modele, nie musza dawac lepszych prognoz macierzy kowariangji
szczegolnie, ze w tym przypadku hipoteza o stalo$ci warunkowych wspdlczyn-
nikéw Kkorelacji nie zostala odrzucona na podstawie testu Tse (2000). Na
podkreslenie zastuguije szdste miejsce w rankingu modeli jednoréwnaniowych,
ktore mozna zastosowac dla dowolnie duzej liczby aktywow, a ich estymacija jest
znaczaco Krétsza®.

Nastepne parametryzacje, mianowicie K-czynnikowy model GARCH oraz
ortogonalny model GARCH zakladaja, ze stopy zwrotu aktywéw sa zalezne od
wspdlnych niezaleznych czynnikéw. Podstawowa zaleta tych specyfikacji jest
fatwo$¢ estymacji parametrow nawet dla bardzo duzej liczby szeregéw za
pomoca uproszczonych procedur opartych na modelach jednoréwnaniowych.
W obu przypadkach czynniki zostaly wyodrebnione na podstawie analizy
gléwnych sktadowych. Wspélne czynniki wyjasnialy odpowiednio 64%, 21%
i 15% zmiennosci st6p zwrotu badanych spélek. Model K-czynnikowy oraz
ortogonalny plasuja si¢ na odlegtych miejscach w rankingu, co wynika przede
wszystkim z utraty istotnych informacji’. Dla dwéch czynnikéw zdecydowanie
lepiej wypada model K-czynnikowy®, poniewaz wszystkie parametry tego mode-
lu sa estymowane. Jednakze przy duzej liczbie aktywéw w przypadku modelu
ortogonalnego zwigkszanie liczby czynnikéw nie powoduje wzrostu trudnosci
w estymacji parametréw modelu.

Kolejna rozwazana parametryzacja wieloréwnaniowego modelu GARCH byt
model DCC. Podobnie, jak w przypadku dwdéch poprzednich modeli gtéwna
zaleta tej parametryzacji jest mozliwos¢ estymacji parametréw za pomoca
procedury dwustopniowej. Model DCC i jego zintegrowana wersja uplasowaly
sie na odpowiednio siédmym i 6smym miejscu.

Stabsza efektywno$§¢ w procesie alokacji aktywéw najbardziej zlozonych
postaci modeli, takich jak model BEKK moze wynika¢ z dwéch powodéw. Po
pierwsze, rzeczywiste zalezno$ci moga mie¢ prostsza strukture i parametryzacja
modelu BEKK jest zbyt ztozona. Po drugie, uzyskane oceny parametréw nie
gwarantowaly stacjonarnosci wielowymiarowego procesu. Znalezienie ekstre-
mum funkcji wiarygodnosci przy nalozonych restrykcjach gwarantujacych sta-
cjonarno$¢ okazalo sie niemozliwe. Trudnosci z estymacja parametréw modelu
BEKK juz przy tak malej liczbie aktywow przemawiaja na korzys¢ prostszych
postaci modeli.

Uzyskane wyniki dla modeli GARCH zostaly poréwnane z wynikami otrzy-
manymi na podstawie innych metod konstrukcji portfeli, w tym réwniez metod

$Dla trzech spélek estymacja wieloréwnaniowego modelu GARCH byta okoto dziesie¢ razy
dtuzsza, dla wigkszej liczby aktywow réznica jest jeszcze bardziej znaczaca.

7 Modele czynnikowe wypadaja stabo juz przy opisie szeregéw finansowych — patrz badanie
Osiewalskiego i Pipienia (2004) dla modelu GARCH z ukrytym czynnikiem.

% Dla trzech czynnikéw jest podobnie, z tym Ze estymacja 3-czynnikowego modelu nie ma
podstaw teoretycznych.
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stosowanych przez praktykéw rynku finansowego. Budowano szes¢ portfeli.
Pierwszy portfel — statyczny zostal skonstruowany w ten sposob, ze dla wszy-
stkich okresow przyjeto rowne wagi dla trzech walorow — W', =(1/3, 1/3, 1/3).
Portfel ten stuzy wyltacznie jako punkt odniesienia. Pozostate portfele roznily sie
jedynie metoda prognozowania macierzy kowariancji stop zwrotu. Tradycyjny
sposéb Kkonstrukcji portfela polega na zastosowaniu bezwarunkowej macierzy
kowariancji. Uzyskane wyniki wskazuja, ze Klasyczne podejscie zakladajace
stalos¢ warunkowych wariancji i kowariancji prowadzi do spadku efektywnosci,
choc nalezy zauwazy¢, ze wystepowaty modele o zmiennej macierzy kowariancji,
ktore plasowaly si¢ jeszcze dalej w rankingach.

Praktycy rynku finansowego do prognozowania macierzy kowariancji sto-
suja najczesciej ruchoma macierz kowariancji oraz model wyréwnywania wy-
ktadniczego. W badaniu przyjeto dwa modele stosowane przez analitykow
J. P. Morgan — ruchoma macierz kowariancji ze stala wygtadzania réwna 25
oraz model wyréwnywania wykladniczego z parametrem wygasania réwnym
0,94. Modele te uplasowaly sie na dalekich pozycjach w rankingu przy konstru-
kecji portfela o najmniejszej wariancji, cho¢ nalezy podkresli¢, ze wypadtly
znacznie lepiej w rankingu przy budowie portfela o minimalnej wariancji dla
zadanej oczekiwanej stopy zwrotu. Zauwazmy, ze model wyréwnywania wyklad-
niczego z parametrem wygasania 0,94 jest szczegolnym przypadkiem zintegro-
wanego wielorownaniowego modelu GARCH. Wynik testu LR zdecydowanie
odrzuca model RiskMetrics na korzy$s¢ modelu zintegrowanego. Tak jak mozna
byto przypuszcza¢ estymacja parametru wygasania daje lepsze rezultaty niz
przyjmowanie pewnych wartosci z géry. Dodatkowo zastosowano réwniez pro-
cedure zaproponowana w pracy Fiszedera (2004a), polegajaca na wyborze stalej
wygtadzania w modelu $redniej ruchomej oraz parametru wygasania w modelu
wyréwnywania wykladniczego dla kazdego okresu na podstawie probki wste-
pnej. Probka wstepna miala 150 obserwacii, stala wygtadzania mogta przyjmo-
wac wartosci od 5 do 120, a parametr wygasania od 0,6° do 0,99 (co 0,01).
Wybierano te wartosci, dla ktérych $rednie odchylenie standardowe stop zwrotu
wyznaczonych portfeli 0 minimalnej wariancji bylo najmniejsze w prébce wste-
pnej. Przy takiej procedurze znacznie gorzej wypadl model wyréwnywania
wyktadniczego, natomiast model ruchomej macierzy kowariancji uplasowat sie
na drugim miejscu w rankingu, wyprzedzajac wszystkie poza modelem skalar-
no-diagonalnym specyfikacje wieloré6wnaniowego modelu GARCH.

Dodatkowo dla modeli, ktérych parametry byly szacowane jednocze$nie
oraz tam gdzie bylo mozliwe oszacowanie tacznej funkcji wiarygodnosci podano
szacunki bayesowskiego kryterium Schwarza (tab. 3). Wprawdzie uzyskany
ranking modeli wedlug tego kryterium nie pokrywa sie z rankingiem otrzyma-

? W modelu wyréwnywania wyktadniczego dla macierzy kowariancji bardzo rzadko sie zdarza,
aby wyznaczony parametr wygasania przyjmowat wartosci ponizej 0,9.
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Tabela 3

Ranking modeli wedtug bayesowskiego kryterium Schwarza dla trzech spétek

Oznaczenia portfeli SC Ranking
BEKK -27 698 8
BEKK rozkfad t-Studenta -27 882 1
Diagonalny BEKK -27 746 6
Skalarny BEKK -27 337 10
Skalarno-diagonalny -27 748 5
Zintegrowany -27 704 7
Statych wspdt. korelacji -27 783 4
DCC -27 806 3
DCC zintegrowany -27 807 2
RiskMetrics -27 562 9

Zrédto: obliczenia wiasne.

nym na podstawie wynikéw Kkonstrukcji portfeli o minimalnej wariancji, ale jest
bardziej do niego zblizony, niz wyniki bezposredniego testowania restrykcji
przedstawione w tabeli 2.

Wnioski

Uwzglednienie zmieniajacych si¢ w czasie wariancji i kowariancji stép zwrotu
przy budowie portfela, z pewnymi wyjatkami, wplywa na wzrost efektywnosci
alokacji aktywow. Uproszczenie postaci warunkowej macierzy kowariancji pro-
wadzi na ogol do zmniejszenia szacunkéw odchyleri standardowych portfeli
o minimalnej wariancji, czesto na przekér wynikom testéw. Wydaje sie, ze
parametryzacja modelu BEKK jest zbyt zlozona. Wynik ten jest wazny z prakty-
cznego punktu widzenia, poniewaz estymacja uproszczonych postaci wielo-
réwnaniowego modelu GARCH jest znacznie latwiejsza. Wyjatkiem od tej zasady
jest skalarny model BEKK oraz modele: K-czynnikowy i ortogonalny, przy
ktérych wystepuje znaczna utrata informacji. Wyniki przeprowadzonych testéw
statystycznych tylko w cze$ci zostaly potwierdzone przez badanie skutecznosci
tworzenia portfeli. Jako wazny wyjatek, warto zauwazy¢, ze w przypadku modelu
BEKK zastapienie warunkowego rozkiadu t-Studenta rozkiadem normalnym nie
powoduje spadku skutecznosci przy budowie portfeli.

Niespelnienie Klasycznych zalozeri dotyczacych testowania (np. brak normal-
nosci rozkladu) oraz zlozonos¢ rozwazanych parametryzacji nie pozwala na
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zbadanie statystycznej istotnosci réznic pomiedzy odchyleniami standardowymi
portfeli otrzymanymi dla rozwazanych specyfikacji modeli. Mozliwa jest jednak
ocena ekonomiczna wystepujacych réznic. Na przyklad zastosowanie modelu
skalarno-diagonalnego przy konstrukeji portfela o minimalnej wariancji prowadzi
do spadku dziennego odchylenia standardowego portfela o minimalnej wariancji
0 3,7% w stosunku do tradycyjnej metody szacowania macierzy kowariancji, czyli
bezwarunkowej macierzy kowariancji. Wazniejsze od zmian stosunkowych sa dla
inwestoréw roznice w poziomach zmiennych (stop zwrotu), ktére w tym przypadku
wynosza 0,0642 punktu procentowego dla dziennych stép zwrotu, co w skali roku
daje zmiane o ponad 1 punkt procentowy (spadek z okoto 26,9% do 25,9%)". W tym
przypadku réznica jest istotna z ekonomicznego punktu widzenial?, jednakze réznice
pomiedzy niektérymi modelami sa duzo mniejsze. Na przykiad réznica pomiedzy
pierwszym a széstym modelem w rankingu w skali roku jest mniejsza niz 0,1 punktu
procentowego. Zatem dla wiekszosci inwestoréw wystarczajace jest zastosowanie
najprostszej metody estymacji macierzy kowariancji stop zwrotu, czyli modelu
ruchomej macierzy kowariancji ze stala wygtadzania wybierana dla kazdego okresu
na podstawie probki wstepnej lub jednoréwnaniowych modeli GARCH.

Oczywiscie otrzymanych wynikéw nie mozna uogdlni¢ na dowolne spotki
czy aktywa finansowe. Wybrane spolki naleza do najwiekszych pod wzgledem
kapitalizacji oraz najbardziej ptynnych spétek notowanych na GPW w Warsza-
wie. W podobnym badaniu przeprowadzonym na danych tygodniowych dla
spotek mniejszych i mniej ptynnych (Fiszeder, 2004b) réznice pomiedzy po-
szczegolnymi modelami byly bardziej istotne z ekonomicznego punktu widze-
nia. Jednakze gléwne wnioski wynikajace z analizy byly zblizone do przedsta-
wionych wyzej. Podobnie uzyskanych rezultatéw nie mozna jednoznacznie
uogolni¢ na dowolna liczbe aktywdw, dlatego w dalszej czesci rozdziatu przed-
stawiono wyniki analizy dla dwudziestu spdtek.

5. OCENA EFEKTYWNOSCI DLA DWUDZIESTU SPOLEK

Badanie dla dwudziestu aktywdéw bylo analogiczne do tego, ktére zostato
przeprowadzone dla trzech aktywow. Dla duzej liczby aktywow jest bardzo
malo analiz, w Ktérych ocenia sie skutecznos$¢ budowy portfeli efektywnych
z zastosowaniem prognoz macierzy kowariancji konstruowanych na podsta-
wie wieloréwnaniowych modeli GARCH. Takie badania zostaty przeprowadzo-
ne miedzy innymi przez Engle’a i Shepparda (2001), jednakze oceniali oni
tylko dwa modele, mianowicie model DCC i model RiskMetrics. Poréwnywali

10 Wyniki zostaly przeliczone na zwykle stopy zwrotu.
" Do peinej oceny nalezatoby jeszcze zbadac jaki jest wptyw uwzglednienia kosztéw transak-
cyjnych.
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oni wariancje portfela z prognozowanga wariancja portfela i doszli do wniosku,
ze przy duzej liczbie aktywéw oba modele nie sa skuteczne przy konstrukcji
portfeli efektywnych. W niniejszej pracy do analizy przyjeto taki sam okres,
jak przy badaniu trzech spoélek, czyli od 4 stycznia 1999 roku do 30 czerwca
2006 roku. Sposrod spolek notowanych przez caly przyjety okres na GPW
w Warszawie wybrano dwadziescia spotek o najwickszej kapitalizacji: Bank
BPH, Bank Millennium, Bank Pekao S.A., BRE Bank, Bank Zachodni WBK,
Budimex, Cersanit, Citibank Handlowy, Computerland, Firma Oponiarska
Debica, ING Bank Slaski, Grupa Kety, KGHM Polska Miedz, Kredyt Bank,
Mondi Packaging Paper Swiecie, Orbis, Polska Grupa Farmaceutyczna, Prokom
Software, Softbank, Telekomunikacja Polska. Przy wyborze pominieto spéiki,
dla ktérych udzial liczby sesji, podczas ktérych nie byty notowane przekraczat
5%. Mialo to na celu unikniecie problemu niesynchronicznych transakcji. Dla
wiekszosci specyfikacji jednoczesna estymacja parametrow wieloréwnaniowe-
go modelu GARCH jest znacznie trudniejsza w przypadku dwudziestu akty-
wow. Dla najbardziej zlozonych parametryzacji estymacja okazala sie nawet
niemozliwa z uwagi na bardzo duza liczbe parametrow. Na przykiad najpro-
stsza posta¢ modelu BEKK z K =1 oraz p = ¢ = 1 ma tysiac dziesie¢ parametrow
w samym réwnaniu dla macierzy kowariancji. Dlatego konieczne bylo ograni-
czenie rozwazanych specyfikacji modelu. Przyjeto tylko te postacie, ktdrych
parametry mozna oszacowac bez koniecznosci poszukiwania ,, dobrych” war-
tosci startowych w czasie nie przekraczajacym kilkunastu godzin (miedzy
zamknieciem sesji a otwarciem dnia nastepnego). W badaniu zastosowano
osiem specyfikacji wieloréwnaniowego modelu GARCH: model skalarno-dia-
gonalny, model skalarno-diagonalny z warunkowym rozkladem t-Studenta,
model zintegrowany, K-czynnikowy model GARCH dla trzech czynnikow,
model ortogonalny dla trzech oraz dwudziestu czynnikow, model DCC oraz
zintegrowany model DCC. Wyniki uzyskane dla modeli GARCH poréwnano
z wynikami uzyskanymi na podstawie innych metod, ktdre zastosowano przy
badaniu trzech spdlek. Otrzymane rezultaty zaprezentowano w tabeli 4.

Miejsca poszczegdlnych modeli w rankingach sa bardzo zblizone, niezalez-
nie od tego czy portfel o minimalnej wariancji konstruowany jest bez ograni-
czenia minimalnej stopy zwrotu, czy przy zadanej minimalnej oczekiwanej
dziennej stopie zwrotu na poziomie 0,5%. Dalej interpretowane sa tylko wyniki
dla portfeli 0 minimalnej wariangji.

Przeprowadzono réwniez wybrane testy dotyczace wilasnosci stop zwrotu
badanych spétek. Poza czterema spétkami (Computerland, Millennium, Prokom
i Softbank) stopy zwrotu byly pozbawione autokorelacji. Stopy zwrotu wszy-
stkich spdlek mialy zmienna wariancje warunkowa, a ich rozklady bezwarunko-
we byly rézne od rozktadu normalnego. W tabeli S przedstawiono wyniki testow
dotyczacych charakteru zalezno$ci miedzy stopami zwrotu badanych spdtek.
Uzyskane wyniki testowania restrykcji nakladanych na parametry modeli



63

Tabela 4

Szacunki Srednich odchyleri standardowych stép zwrotu portfeli o minimalnej wariancji
oraz portfeli o minimalnej wariancji przy zadanym poziomie oczekiwanej stopy zwrotu

dla dwudziestu spétek

Oznaczenia portfeli Bez ograniczenia | Ranking | Min. stopa Ranking
stopy zwrotu zwrotu 0,5%
Jednoréwnaniowe modele GARCH 0,008262 8 0,011437 7
Skalarno-diagonalny 0,007810 3 0,011221 4
Skalarno-diagonalny rozktad t-Studenta 0,007829 4 0,011235 5
Zintegrowany 0,007794 1 0,011154 2
K-czynnikowy 3 czynniki 0,049739 14 0,073727 13
Ortogonalny 3 czynniki 0,274143 15 0,437218 14
Ortogonalny 20 czynnikéw 0,008320 9 0,011520 8
DCC 0,008014 6 0,011157 3
DCC zintegrowany 0,007801 2 0,011036 1
Réwne wagi 0,010254 12 — —
Bezwarunkowa macierz kowariancji 0,008384 10 0,011811 9
Ruchoma macierz kowariancji 0,008038 7 0,011591 12
Ruch. macierz kowarianciji k = 25 0,015340 13 0,020486 11
Wyréwnywanie wykladnicze 0,007955 5 0,011312 6
RiskMetrics 0,009226 11 0,013628 10
Zrodio: obliczenia wlasne.
Tabela 5
Analiza wlasnosci i charakteru zalezno$ci badanych szeregéw dla dwudziestu spétek
Weryfikowane hipotezy Statystyka Oceny statystyk

Normalno$¢ rozktadu warunkowego w modelu LR 8925

skalarno-diagonalnym

Statos¢ warunkowych wspéiczynnikéw korelacji LMC 409*

Skalarno-diagonalny — CC’'=0,e1 =1 -d1 LR 1192+

Zintegrowany GARCH — 1 -d1 =0,94 LR 26382*

Gwiazdka oznaczono oceny statystyk, w przypadku ktérych weryfikowana hipoteza zostata odrzu-

cona na poziomie istotnosci 0,05.
Zrédlo: obliczenia wiasne.
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Tabela 6

Ranking modeli wedtug bayesowskiego kryterium Schwarza dla dwudziestu spétek

Oznaczenia portfeli SC Ranking
Skalarno-diagonalny ~-190 783 S
Skalarno-diagonalny rozklad t-Studenta -194 311 1
Zintegrowany -191179 4
DCC -192 506 3
DCC zintegrowany -193 138 2
RiskMetrics -164 814 6

Zrédto: obliczenia wlasne.

GARCH byly niewrazliwe na przyjeta specyfikacje rozktadu warunkowego.
Dodatkowo w tabeli 6 przedstawiono ranking modeli na podstawie bayesowskie-
go Kryterium Schwarza.

W celu ograniczenia liczby parametréw dla modeli skalarno-diagonalnego,
zintegrowanego oraz DCC zastosowano upraszczajace parametryzacje dla proce-
sow Kowariancyjnie stacjonarnych. W pierwszej kolejnosci estymowano para-
metry modelu skalarno-diagonalnego z warunkowym rozkladem normalnym
oraz t-Studenta. Wedlug testu LR model z warunkowym rozkiadem normalnym
zostal zdecydowanie odrzucony na korzys¢ modelu z warunkowym rozkladem
t-Studenta. Zastapienie warunkowego rozktadu normalnego rozkladem t-Studen-
ta nie powoduje jednakze spadku szacunkoéw odchyleri standardowych portfeli
0 minimalnej wariancji.

Uproszczeniem modelu skalarno-diagonalnego jest model zintegrowany. We-
dlug testu LR model zintegrowany zostal odrzucony na korzy$¢ modelu skalarno-
diagonalnego. Wobec wyniku testu dosy¢ zaskakujace jest pierwsze miejsce
modelu zintegrowanego w rankingu skutecznosci przy konstrukgcji portfela o mi-
nimalnej wariancji. Nalezy jednakze zauwazy¢, Zze réznica miedzy odchyleniami
standardowymi portfeli o minimalnej wariancji dla modeli skalarno-diagonalnego
i zintegrowanego nie jest istotna z ekonomicznego punktu widzenia. Zastosowa-
nie modelu zintegrowanego przy konstrukcji portfela o minimalnej wariancji
prowadzi do spadku dziennego odchylenia standardowego portfela o minimalnej
wariancji o 7% w stosunku do tradycyjnej metody szacowania macierzy kowarian-
cji, czyli bezwarunkowej macierzy kowariancji. Wazniejsze od zmian stosunko-
wych sa dla inwestoréw réznice w poziomach zmiennych (stép zwrotu), ktore
w tym przypadku wynosza 0,059 punktu procentowego dla dziennych stép
zwrotu, co w skali roku daje zmiane prawie 1 punkt procentowy (spadek z okoio
13,31% do 12,37%). Réznice pomiedzy wieloma modelami sa jednakze duzo
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mniejsze. Roznica pomiedzy modelem zintegrowanym a trzecim w rankingu mo-
delem skalarno-diagonalnym w skali roku jest réwna 0,03 punktu procentowego.

Nastepne rozwazane parametryzacje wielorownaniowego modelu GARCH,
to modele K-czynnikowy oraz ortogonalny. W obu przypadkach przy estyma-
cji parametréw zastosowano uproszczone procedury oparte na modelach
jednorownaniowych. Czynniki zostaly wyodrebnione na podstawie analizy
glownych sktadowych. W wiekszosci prac dotyczacych modeli czynnikowych
autorzy sugeruja, ze dwa lub trzy czynniki wyjasniaja wiekszo$¢ zmiennosci
stop zwrotu aktywow i sa wystarczajace do opisu macierzy kowariancji. Z tego
wzgledu w badaniu przyjeto trzy czynniki. Wyjasnialy one odpowiednio
32,4%, 5,9% oraz 5,1% zmiennosci stop zwrotu badanych spétek. Modele te
uplasowaly sie na ostatnich miejscach w rankingu. Nieuwzglednienie czesci
zmiennosci prowadzi do zbyt duzej utraty informacji. Dodatkowo estymacja
w drugim kroku réwnan dla modelu czynnikowego okazala sie by¢ bardzo
wrazliwa na przyjete wartosci startowe. Model ortogonalny wypada zdecydo-
wanie gorzej, poniewaz czes$¢ jego parametrow jest wyznaczana na podstawie
analizy giéwnych sktadowych. Ta wada w przypadku malej liczby czynnikow
okazuje sie¢ byc¢ zaleta przy wiekszej ich liczbie. Mianowicie rozszerzenie
modelu i uwzglednienie wigkszej liczby czynnikéw (nawet wszystkich) nie
powoduje wzrostu trudnosci w estymacji parametréw modelu. Dlatego rozwa-
zono réwniez model ortogonalny z dwudziestoma czynnikami. Ding i Engle
(2001) okreslali taki model jako model GARCH gtéwnych sktadowych. Model
ten wypadi zdecydowanie lepiej przy ocenie skuteczno$ci konstrukeji portfeli
efektywnych, jednakze gorzej niz inne nieczynnikowe postacie wieloréwna-
niowych modeli GARCH.

Kolejna rozwazana parametryzacja modelu GARCH byl model DCC. Przy
estymacji parametréow modelu zamiast procedury dwustopniowej zastosowano
procedure trzystopniowa. W pierwszym kroku szacowane s3a parametry jedno-
réwnaniowych modeli GARCH, w drugim kroku, estymuje si¢ bezwarunkowa
macierz kowariancji dla standaryzowanych reszt z modeli jednoréwnaniowych,
w trzecim kroku szacuje si¢ parametry odpowiedzialne za zmienne kowariancje
warunkowe. W przypadku zintegrowanej wersji modelu DCC mozna bylo zasto-
sowac procedure dwustopniowg, poniewaz parametryzacja modelu jest znacznie
prostsza. Model DCC i zintegrowany model DCC uplasowaly sie wysoko w ran-
kingu, mianowicie na széstym i drugim miejscu.

Obok modeli wieloréwnaniowych zastosowano réwniez jednoréwnaniowy
model GARCH. Niestety skuteczno$¢ tego modelu przy konstrukcji portfeli
efektywnych jest znacznie mniejsza niz dla trzech aktywdw, cho¢ ciagle daje
lepsze rezultaty niz zastosowanie bezwarunkowej macierzy kowariancji. Moze to
wynikac¢ z faktu, ze warunkowe wspdtczynniki korelacji dla dwudziestu spélek
sa zmienne w czasie (zob. wynik testu Tse w tabeli 5). Przyjecie w takiej sytuacji
stalej macierzy korelacji jest nieprawidiowe.
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Pozostate metody szacowania macierzy kowariancji uplasowaly sie na dal-
szych miejscach w rankingu. Najlepiej wypadl model wyréwnywania wykladni-
czego dla macierzy kowariancji (piate miejsce), w ktérym parametr wygasania
wybierano dla kazdego okresu na podstawie probki wstepnej. Wynik testu LR
zdecydowanie odrzuca natomiast model RiskMetrics, czyli model z parametrem
wygasania réwnym 0,94 na korzys¢ modelu zintegrowanego. Ten wynik zostat
pOZniej potwierdzony przy badaniu skutecznosci tworzenia portfela o minimal-
nej wariancji. W przeprowadzonej analizie parametr wygasania przyjmowat
najczesciej warto$¢ 0,98 lub 0,99. Warto zwrdci¢ uwage na slabszy rezultat
w poroéwnaniu z trzema spotkami modelu ruchomej macierzy kowariancji z wy-
bierana stala wygladzania. Wynika to prawdopodobnie z ograniczenia maksy-
malnej wartosci statej wygtadzania do 120. W przeprowadzonej analizie stala
wygtadzania przyjmowala najczes$ciej wartos¢ 120 ub nieco nizsza. Potwierdze-
niem tego jest bardzo dalekie miejsce w rankingu modelu ruchomej macierzy
kowariancji ze stala wygladzania réwna 25. Otrzymane wyniki wskazuja, ze
modele, w ktérych do Konstrukcji prognoz macierzy kowariancji wykorzystuje
sie wieksza ilos¢ danych z przeszlosci, wypadaja lepiej w rankingu.

6. PODSUMOWANIE

W pracy dokonano oceny skutecznosci réznych metod tworzenia portfeli efe-
ktywnych, w tym przede wszystkim z wykorzystaniem réznych specyfikacji
wieloréwnaniowych modeli GARCH. Generalnie wnioski wynikajace z analizy
dla dwudziestu spolek sa zblizone do tych, jakie otrzymano dla trzech spétek.
Uwzglednienie zmieniajacych si¢ w czasie wariancji i kowariancji stép zwrotu
przy budowie portfela z pewnymi wyjatkami wptywa na wzrost efektywnosci
alokacji aktywow. Wyjatkiem sa czynnikowe modele GARCH: K-czynnikowy
i ortogonalny oraz model ruchomej macierzy kowariancji ze stala wygladzania
réwna 25 oraz model wyréwnywania wykladniczego dla macierzy kowariancji
z parametrem wygasania réwnym 0,94. Przyjmowana w metodologii RiskMe-
trics wartos¢ parametru statej wygtadzania, dla danych dziennych 0,94, nie jest
wartoscia optymalna dla polskiego rynku akcji (jest zdecydowanie za niska).
Przy dwudziestu aktywach trudno jest ocenia¢ wplyw uproszczenia postaci
warunkowej macierzy kowariancji, poniewaz w zasadzie wszystkie rozwazane
parametryzacje naleza do uproszczonych postaci wieloréwnaniowego modelu
GARCH. Nalezy jednakze zauwazy¢, ze zaréwno przy trzech, jak i dwudziestu
spotkach wysoko w rankingach wypadly proste postacie modeli GARCH,
ktérych parametry szacowane sa jednoczesnie, mianowicie model skalarno-
diagonalny i zintegrowany. Warto podkresli¢, ze oba modele, obok modelu
stalych wspdlczynnikéw korelacji, okazaly sie najlepsze ze wzgledu na wyniki
testow diagnostycznych w przypadku pieciu spétek z rynku amerykariskiego
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(Ding i Engle, 2001). Wyniki przeprowadzonych w niniejszym badaniu testéw
statystycznych, z pewnymi wyjatkami, zostaly potwierdzone przez badanie
skutecznosci tworzenia portfeli. Rankingi modeli uzyskane na podstawie
bayesowskiego kryterium Schwarza okazaly sie nawet bardziej zblizone do
rankingéw uzyskanych na podstawie wynikéw konstrukcji portfeli o minimal-
nej wariancji, niz wynikaloby to z bezposredniego testowania restrykcji doty-
czacych szacowanych modeli.

Wyniki dotyczace zaréwno trzech, jak i dwudziestu spotek sugeruja, ze
zastapienie warunkowego rozkladu normalnego w modelach GARCH rozkiadem
t-Studenta nie powoduje spadku szacunkéw odchyleri standardowych portfeli
o minimalnej wariancji. Ten wynik jest wazny z praktycznego punktu widzenia,
poniewaz estymacija parametrow modelu z warunkowym rozkladem t-Studenta
jest trudniejsza i bardziej czasochionna.

Podstawowa réznica w wynikach miedzy trzema a dwudziestoma spétkami
dotyczy modeli zintegrowanych. Zaréwno model zintegrowany, jak i zintegro-
wany model DCC wypadly zdecydowanie lepiej w rankingu dla dwudziestu
aktywow. Ten rezultat moze sugerowac, ze w przypadku wiekszej liczby aktywow
wielowymiarowy proces stop zwrotu nie jest procesem kowariancyjnie stacjo-
narnym, co jak wiadomo moze by¢ zwiazane ze zmianami bezwarunkowych
macierzy kowariancji w dtugim okresie.

Stosowanie jednoréwnaniowych modeli GARCH oraz szacowanie macierzy
korelacji na podstawie rozkladéw brzegowych standaryzowanych reszt wydaje
si¢ by¢ dopuszczalne tylko w przypadku, gdy warunkowe wspétczynniki korela-
Cji sa stale w czasie. Przy wigkszej liczbie aktywow wydaje sie, ze rosnie
prawdopodobieristwo, iz warunkowe wspdiczynniki korelacji sa zmienne w cza-
sie i konieczne bedzie zastosowanie modelu wieloréwnaniowego.
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1. WSTEP

Modele réwnowagi ogdlnej sa obecnie podstawowymi narzedziami analizy dyna-
miki gléwnych zmiennych makroekonomicznych, cykli koniunkturalnych oraz
wplywu polityki pienieznej na sfere realna gospodarki. Coraz czeéciej we wspét-
czesnych badaniach empirycznych wykorzystuje sie modele naleza do klasy
dynamicznych, stochastycznych modeli réwnowagi ogdlnej (ang. Dynamic Stocha-
stic General Equlibrium Models — DSGE), spetniajacych kryteria odpowiedniego
zaawansowania teoretycznego i estymacyjnego oraz mozliwosci implementacji.
Modele te odzwierciedlajace w swojej strukturze zatozenia teorii makroekonomii
réwnocze$nie bazuja na fundamentach mikroekonomicznych opisujacych poste-
powanie producentéw i konsumentéw, co moze by¢ pomocne w analizie diugo-
terminowe]j ewolucji gospodarki, szczegdlnie w sytuacjach zmiany sposobu podej-
mowania decyzji przez decydentdw fiskalnych i monetarnych oraz w przypadku,
kiedy dane empiryczne charakteryzuja sie znaczna niepewnoscia. Ich zastosowanie
w bankach centralnych oraz w instytucjach finansowych o charakterze miedzy-
narodowym stato si¢ mozliwe dzieki opracowaniu spéjnych metod wnioskowania
o parametrach modeli oraz rozwojowi metod numerycznych. Zagadnienia spe-
cyfikacji i bayesowskiej estymacji modeli DSGE, opis proceséw optymalizacyjnych
podmiotéw gospodarczych i ich regut decyzyjnych oraz dyskusja zasadniczych
zalozenl sa tematem niniejszego opracowania. Charakter przegladowy i systematy-
zujacy giéwne problemy metodologiczne okresla ramy niniejszego opracowania,
ktére powinno by¢ traktowane jako wstep do dalszych badari nad mozliwosciami
zastosowania DSGE w modelowaniu gospodarki polskiej.

2. GENEZA MODELI DSGE

Modele réwnowagi ogdlnej maja za zadanie opisanie gospodarki kraju badz
grupy krajow jako calo$ci, umozliwiajac badanie wplywu czynnikéw ezgogeni-
cznych i endogenicznych na poziom kluczowych zmiennych makroekonomicz-
nych, okreslenie determinantéw wzrostu gospodarczego, wyjasnienie fluktuaciji
makroekonomicznych i cyklu koniunkturalnego, analize mechanizmu transmi-
syjnego, opisanie propagacji zaktéceri popytowych, podazowych, technologicz-
nych i strukturalnych, prognozowanie efektéw zmian polityki gospodarczej oraz
wyjasnienie persystencji w szeregach danych makroekonomicznych. Termin
»dynamiczne stochastyczne modele réwnowagi ogélnej” odnosi sie do szerokiej
klasy modeli makroekonomicznych, ktére obejmuja zaréwno neoklasyczne
modele wzrostu jak i modele monetarne z nominalnymi i realnymi nieelastycz-
nosciami (por. m.in. King i wsp. 1988; Christiano i wsp. 1999, 2005). Naleza
one do klasy modeli makroekonomicznych o niewielkiej skali podobnie jak
wektorowa autoregresja (VAR — Sims, 1980) czy koncepcje zwiazane ze szkola



71

Realnego Cyklu Koniunkturalnego i pracami Kydlanda i Prescotta (1982), ktore
powstaly w odpowiedzi na krytyke stosowanych do Korica lat 70. wieloréwna-
niowych strukturalnych modeli popytowych opracowanych pod Kierunkiem
Komisji Cowlesa (podsumowanie badari — Fair, 1994). Spos6b konstrukcji
modeli DSGE pozwala na odparcie gléwnych zarzutéw Kierowanych pod adre-
sem modeli popytowych, ktére koncentrowaly sie wokét nieodpowiedniego
modelowania dynamiki gospodarki, identyfikacji réwnari behawioralnych oraz
formowania oczekiwari podmiotéw gospodarczych w odpowiedzi na zmiany
polityki gospodarczej (por. m.in. Lucas, 1976).

Obecnie stosowane w praktyce modele makroekonomiczne ujmujace dyna-
mike calej gospodarki i wywodzace sie z teorii ekonomii wylonity sie w efekcie
obserwowanej w literaturze ostatniej dekady (por. np. Lane, 1999) tendencji
zmierzajacej do opracowania spdjnych ram modelowania makroekonomicz-
nego, ktéra doprowadzita do potaczenia koncepcji dynamicznych modeli réow-
nowagi ogolnej (ang. Dynamic General Equilibrium — DGE), zakladajacych
réwnowazace sie rynki oraz racjonalne oczekiwania podmiotéw gospodarczych,
z koncepcja niedoskonalej konkurencji i nominalnych nieelastycznosci wyste-
pujacych w gospodarce (Obstfeld i Rogoff, 1995). W konsekwenciji powstate
modele zaliczane sa zaréwno do nurtu nowej klasycznej syntezy jak i nazywane
bywaja nowo-keynesowskimi dynamicznych modeli réwnowagi ogdlnej (Good-
friend i King, 1997; Rotemberg i Woodford, 1997; Rabanal i Rubio-Ramirez,
2005). Modele te gtéwnie stanowily koncepcje teoretyczne, ktére po kalibracji
parametrow strukturalnych, wykorzystywano m.in. do poréwnari rezultatéw
uzyskanych z modeli wektorowej autoregresji oraz konstrukgcji restrykcji ekono-
micznych poprawiajacych zdolnosci prognostyczne VAR (Malley i wsp., 2005;
Lane, 1999; Ingram i Whiteman, 1994). Obserwowane w gospodarce nieprze-
widywalne czynniki losowe oraz wystepowanie innych zakldceri egzogenicz-
nych spowodowato wprowadzenie do modeli makroekonomicznych dodatko-
wych licznych stacjonarnych i niestacjonarnych proceséw stochastycznych
i uksztaltowanie si¢ klasy modeli nazywanych w literaturze stochastycznymi
dynamicznymi modelami réwnowagi ogodlnej (Chang i Schorfheide, 2003).
Zaliczane sa one obecnie do nurtu Nowej Makroekonomii Gospodarki Otwartej
(ang. New Open Economy Macroeconomics — NOEM, por. np. Bergin, 2003; Lubik
i Schorfheide, 2005).

Skonstruowanie ukladu dynamicznego opisujacego gospodarke i jednoczes-
nie wywodzacego sie z teorii ekonomii, zawierajacego znaczna liczbe niestacjo-
narnych proceséw losowych opisujacych ewolucje technologii, zmiennych
o charakterze bladzenia losowego oraz nominalnych i realnych opéznieri w do-
stosowywaniu si¢ cen i plac, okazalo sie mie¢ kluczowe znaczenie w opisie
persystencji szeregdw makroekonomicznych. Opracowanie metod efektywnej
estymacji parametréw strukturalnych oraz mozliwo$¢ elastycznego formutowa-
nia i testowania zréznicowanych hipotez ekonomicznych przesadzilo o ich



72

szerokich mozliwosciach aplikacyjnych. Model DSGE skonstruowany przez
Christiano i wsp. (2005) dla gospodarki zamknietej uwazany jest za pionierski
w zakresie budowy $redniej wielkosci empirycznych systemow stuzacych mode-
lowaniu polityki pienieznej. Dalsze prace rozwijaly DSGE dla gospodarek za-
mknietych, nastepnie wprowadzono zalozenia gospodarki otwartej, stanowigce
obecnie dominujacy nurt badari empirycznych. Modele DSGE o wiekszej skali
niz pierwotne modele teoretyczne nalezace do nurtu NOEM, i w wiekszosci
kalibrowane, znalazly zastosowanie przede wszystkim w bankach centralnych:
Erceg, Guerrieri i Gust (2003) model SIGMA skonstruowany dla Federal Reserve
Board, Benigno i Thoenissen (2003) dla Bank of England, Coletti i wsp. (1996)
i Murchison i wsp. (2004) dla Bank of Canada, Lindé i wsp. (2004) oraz Adolfson
i wsp. (2005) dla Riksbank, Kortelainen (2002) dla Bank of Finland oraz m.in.
Laxton i Presenti (2003) dla MFW. Zainteresowanie budowa modeli opisujacych
mechanizm transmisyjny oraz ujmujacych zaréwno krétkookresowa jak i diu-
gookresowa dynamike gospodarki wynika czesciowo z koniecznosci dostarcze-
nia instytucjom finansowym o znaczeniu globalnym narzedzia umozliwiajacego
badanie wplywu polityki pienieznej na zmienne makroekonomiczne oraz cze-
§ciowo z proby odpowiedzi na pytanie o istnienie i trwalo$¢ skutkéw decyzji
pienieznych w czasie. W obecnym stanie badari modele DSGE wydaja sie
stanowic¢ najlepsze narzedzie umozliwiajace odpowiedz na te pytania.

3. OGOLNA CHARAKTERYSTYKA

Modele DSGE sa konstrukcja taczaca i umozIliwiajaca praktyczna implementacje
teorii mikroekonomii i makroekonomii oraz wykorzystujaca zagadnienia stocha-
stycznego dynamicznego programowania do opisu problemdéw decyzyjnych
reprezentatywnego konsumenta i producenta. Zachowanie podmiotéw gospo-
darczych jest wynikiem stosowania regul decyzyjnych i rozwiazania zagadnieri
optymalizacji w czasie, ktérych posta¢ wynika z ksztaltu preferencji konsumen-
tow, technologii stosowanej przez przedsiebiorstwa oraz innych zaloZeri o stru-
kturze sfery realnej gospodarki. Maksymalizacja uzyteczno$ci konsumentéw oraz
maksymalizacja zysku producentéw na poziomie mikroekonomicznym sa ujete
w modelu razem z zalozeniami konstruujacymi wewnetrzny mechanizm pozwa-
lajacy na nasladowanie obserwowanej w szeregach danych makroekonomicz-
nych inercji w reakcji na zmiane warunkéw zewnetrznych. Niepewnos¢ zwiaza-
na z przysztymi warunkami ekonomicznymi, np. z nominalnymi stopami pro-
centowymi ustalanymi przez bank centralny, czy tez z produktywnoscia czyn-
nikéw produkcji ujmowana jest poprzez uwzglednienie egzogenicznych
procesow stochastycznych i zakidceri strukturalnych (wstrzaséw ekonomicz-
nych badz szokéw, ang. shock) wplywajacych na zmiane poziomu technologii
oraz generujacych nieprzewidziane odchylenia od reguly stopy procentowej
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decydenta monetarnego. Cechy charakterystyczne modeli DSGE obejmuja
ponadto zalozenia monopolistycznej i doskonalej konkurencji dla ustalonych
grup przedsiebiorstw, znaczna liczbe nominalnych i realnych nieelastycznosci
cen i plac, akumulacje kapitalu wraz z kosztem dostosowania jego zasobu
i kosztami zmiany poziomu inwestycji, wystepowaniem rynkow pracy, ksztalto-
wanie sie przyzwyczajeri w konsumpcji, zréznicowanie sektoréw produkcyjnych
i prowadzacych wymiane z zagranica, bezposrednie modelowanie gospodarki
zagranicznej i polityki fiskalnej oraz istnienie zmiennej w czasie reguly stopy
procentowej. Skonstruowanie modelu dla gospodarki otwartej wymaga dodat-
kowo bezposredniego uwzglednienia kursu walutowego oraz zagregowanych
zmiennych, charakteryzujacych wszystkie gospodarki zagraniczne traktowane
jako catos¢, np. sredniej zagranicznej stopy procentowej czy catkowitego popytu
na eksport. Najczesciej przyjmowane w modelach wykorzystywanych w prakty-
ce zalozenia malej gospodarki otwartej powoduja, ze podmioty krajowe nie maja
wptywu na reszte Swiata a zmienne makroekonomiczne opisujace gospodarke
zagraniczna sa traktowane w modelu egzogenicznie.

Model DSGE, stanowiac Kkonstrukcje teoretyczna, ujmujaca dynamike
gospodarki, opisuje réwniez jej ewolucje w czasie oraz zmiany na skutek
oddzialywania stochastycznych zakidceri o charakterze zewnetrznym i wewne-
trznym, dotyczacych kluczowych wielkosci wplywajacych na technologie czy
tez preferencje konsumentéw. Okreslone grupy podmiotéw wystepujacych
w modelu, majace w uproszczony sposéb odzwierciedla¢ jednostki funkcjonu-
jace w gospodarce, Kierujacych si¢ w swoim postepowaniu ustalonymi zagad-
nieniami optymalizacyjnymi i regutami decyzyjnymi, ktére po odpowiednim
zapisaniu warunkow Koniecznych optymalizacji wraz z ograniczeniami zaso-
bowymi i warunkami réwnowazenia sie rynkéw, tworza réwnania struktural-
ne modelu. Standardowo przyjmowane w modelach makroekonomicznych
zalozenia reprezentatywnego konsumenta pozwalaja na ujednolicenie zagad-
nieni decyzyjnych, a w szczegélnych przypadkach na ich zapisanie w formie
jednego programu dynamicznego dla zagregowanej konsumpcji i innych
zmiennych, wystepujacych w funkcji uzytecznosci oraz niekiedy przyjecie
koncepcji spotecznego decydenta (ang. social planner, Woodford, 2003).

Systemy réwnari tworzace model DSGE moga by¢ zaréwno kalibrowane jak
i estymowane, z uwzglednieniem dodatkowych informacji pochodzacych z in-
nych Zrédet, np. badari mikroekonomicznych. Analiza zdolnosci modeli kalibro-
wanych do opisu stylizowanych faktéw z gospodarki USA wskazuje na poten-
cjalne problemy oraz potrzebe stosowania w praktyce metod estymacji parame-
trow strukturalnych (Soderstrtom i wsp., 2002). Modele DSGE o duzej skali
funkcjonujace w instytucjach finansowych jednak najczesciej sa kalibrowane
(Erceg i wsp., 2005; Laxton i Presenti, 2003; Kortelainen, 2002), stosuje sie
niekiedy przyblizone metody estymacji, wykorzystujace funkcje odpowiedzi
impulsowych (Black i wsp., 1997), rzadziej metode najwiekszej wiarygodnosci
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(Bouakez i wsp., 2002; Moran i Dolar, 2002) oraz wnioskowanie bayesowskie
(Smets i Wouters, 2003; Adolfson i wsp., 200S). Zastosowanie wnioskowania
bayesowskiego do estymacji parametrow strukturalnych i parametréw opisuja-
cych strukture stochastyczna modeli DSGE wiaze sie z koncepcja bayesowskiej
kalibracji (Canova, 1994; DeJong i wsp., 1996; Geweke, 1999) oraz z pracami
bezposrednio prezentujacymi mozliwosci jej praktycznego wykorzystania, z kto-
rych za pionierska uwaza sie rozprawe doktorska J. Landon-Lane’a z 1998 roku,
(Landon-Lane, 2000) oraz artykuly: DeJong i wsp., 2000; Schortheide, 2000;
Otrok, 2001). Funkcje wiarygodnosci w modelach DSGE konstruuje sie na
podstawie danych z kilku badZ kitkunastu zagregowanych szeregédw makroe-
konomicznych, do ktérych naleza m.in.: PKB, realny kurs walutowy, realne
place, krétkookresowa stopa procentowa, wskaznik inflacji i inne wielkosci
przyjete do estymaciji parametréw strukturalnych. Zwiekszenie liczby szeregow
czasowych, na ktorych estymowany jest model, moze prowadzi¢ do precyzyj-
niejszego oszacowania jego parametrow.

Gléwna r6znica miedzy DSGE a wcze$niejszymi modelami makroekono-
micznymi, jak np. Area-Wide Model dla strefy Euro, polega na tym, ze parametry
i procesy stochastyczne wystepujace w réwnaniach strukturalnych sa zwiazane
z parametrami fundamentalnymi (ang. deep parameters), opisujacymi preferen-
cje, technologie oraz ograniczenia zasobowe decydentéw monetarnych i fiskal-
nych (Fagan i wsp., 2001). Model laczacy parametry formy zredukowanej
z parametrami fundamentalnymi, ktérych duza zmienno$¢ pod wptywem czyn-
nikéw nominalnych jest uwazana za mato prawdopodobna (Pagan, 2001),
wydaje sie odpowiedni do analizy wariantéw polityki pienieznej i uwzglednia¢
argumenty Lucasa (1976). Mikroekonomiczne podstawy, na ktérych jest kon-
struowany model, powoduja, ze bezposrednio uwzglednia sie oczekiwania pod-
miotéw co do ksztaltowania sie przyszlych warunkéw gospodarczych oraz
mechanizmy ustalania sie cen i wydatkéow konsumpcyjnych. Model DSGE
rozwaza si¢ rowniez w kontekscie analizy spotecznych konsekwencji alternatyw-
nych scenariuszy polityki pienieznej i fiskalnej, wykorzystujac uzytecznos¢ go-
spodarstw domowych jako miare dobrobytu spotecznego (An i Schorfheide,
2006; Otrok, 2001).

4. ZAGADNIENIA SPECYFIKAC]JI MODELU

Model DSGE jest konstrukcja teoretyczna, laczaca w jednym systemie teorie
makroekonomii i mikroekonomii, co powoduje, ze wszelkie wielko$ci opisujace
gospodarke i prognozy sa wynikiem zalozonej w modelu teorii oraz struktury
procesow stochastycznych, ksztattujacej jej dynamike. Ogdlny charakter DSGE
wskazuje na Kilka potencjalnych Zrédel jego nieodpowiedniej konstrukeji, ma-
jacych swoje przyczyny w niepoprawnym okresleniu relacji strukturalnych,
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preferencji konsumentéw i technologii, pominieciu zalezno$ci nieliniowych,
nieprawidlowej formie proceséw egzogenicznych i stochastycznych oraz syme-
trycznym traktowaniu podmiotéw w modelach dla gospodarek otwartych (Lu-
bik i Schorfheide, 2005). Zmniejszenie stopnia niepoprawnej specyfikacji DSGE
jest mozliwe poprzez zwigkszenie liczby zmiennych losowych modelujacych
zaklécenia strukturalne w modelu zapisanym w postaci systemu racjonalnych
oczekiwari (Smets i Wouters, 2003; Lubik i Schorfheide, 200S), lub tez wprowa-
dzenie stochastycznych zakidceri do réwnania obserwacji, bez nadawania im
interpretacji ekonomicznej (Sargent, 1989). Ocena modeli DSGE jest najczesciej
dokonywana po ich zapisaniu w formie VAR z odpowiednimi parametrycznymi
restrykcjami i analizie ich zgodnosci z danymi empirycznymi i modelem refer-
encyjnym (Schorfheide, 2000).

Opracowanie formalnych metod estymacji modeli DSGE pozwolito na empi-
ryczne badania stopnia ich niepoprawnej specyfikacji, ktére uzasadniaja stwier-
dzenie, ze w obecnie stosowanych systemach nie jest tak znaczacy jak w poprze-
dniej generacji kalibrowanych modeli makroekonomicznych. Stopieri niezgodno-
sci restrykcji, wynikajacych z mikroekonomicznych zagadnieri optymalizacyjnych
i regut decyzyjnych, z danymi makroekonomicznymi moze by¢ réwniez analizo-
wany w kontekscie rozkladu a priori i a posteriori na gruncie wnioskowania baye-
sowskiego. Del Negro i Schorfheide (2004) przedstawili propozycje konstrukcji
rozktadu a priori dla VAR w formie ograniczeri wynikajacych z teorii ekonomicz-
nej, ujetej przez model DSGE, a nastepnie Del Negro i wsp. (2005) omowili wplyw
ich stopniowego uwalniania na zmiane brzegowej gestosci obserwacji oraz prze-
bieg funkcji odpowiedzi impulsowych. Formalne poréwnanie brzegowych gestosci
obserwacji referencyjnego modelu VAR z rozkladem a priori typu Minnesota oraz
estymowanego modelu DSGE dla dwdch krajéow przedstawili Lubik i Schorfheide
(200S), natomiast procedury poréwnywania zbioru modeli DSGE za pomoca
funkcji straty zaproponowal Schorfheide (1999, 2000). Omdwienie zagadnieri
polityki pienieznej w przypadku modeli z pewnym stopniem nieodpowiedniej
specyfikacji mozna znalez¢ w pracy Del Negro i Schorfheide (2005), alternatywne
ekonometryczne interpretacje modeli DSGE wraz z dyskusja ich zaloZeni prezentuje
Geweke (1999).

Obecnos¢ potencjalnie niezgodnych z danymi empirycznymi zatozeri
w modelach DSGE nie oznacza ich dyskwalifikacji w swietle VAR, w ktérych
duza liczba swobodnych parametréw moze prowadzi¢ do znacznej niepewnosci
zwiazanej z wartosciami prognozowanymi. Modele VAR nie pozwalaja na inter-
pretacje dynamiki obserwowanej w szeregach makroekonomicznych w katego-
riach zachowania racjonalnych i optymalizujacych swoje decyzje podmiotéw
gospodarczych oraz nie modeluja explicite wplywu zmian regul decyzyjnych
polityki pienieznej i fiskalnej na ich zachowanie sie oraz ksztalttowanie oczeki-
wari. Obecnie rozwijana klasa modeli DSGE wydaje sie posiada¢ wlasnosci
empiryczne bliskie modelom VAR i jednoczesnie pozostaje w pelni uzasadniona
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przez teorie makroekonomiczng. Nieliniowe zaleznos$ci miedzy zmiennymi
makroekonomicznymi moga by¢ w pelni odzwierciedlone przez nieliniowy
charakter modeli DSGE, pozwalajacych réwnoczesnie na ich efektywna estyma-
cje, natomiast aproksymacja DSGE liniowymi modelami racjonalnych oczeki-
war jest dokonywana w celu uproszczenia obliczeri numerycznych, zwigzanych
z konstrukcja funkcji wiarygodnosci oraz zastosowaniem filtru Kalmana.

5. GOSPODARSTWA DOMOWE

Gospodarstwa domowe podejmuja kluczowe decyzje w modelach DSGE, wpty-
wajace na Ksztaltowanie sie poziomu aktywnosci w teoretycznej gospodarce
krajowej, okreslajac m.in.: podaz pracy, rodzaj konsumpcji, alokacje srodkéw
pienieznych miedzy krajowe i zagraniczne aktywa finansowe, ktére maja zwia-
zek z oczekiwanymi zmianami kursu walutowego w przypadku gospodarki
otwartej — stanowia jedyne Zrédlo kapitatu dla przedsiebiorstw krajowych oraz
ustalaja wielko$¢ jego podazy i inwestycji, warunkowa wzgledem danego kosztu
dostosowania Kapitalu (ang. capital adjustment costs). Rynek pracy w zaleznosci
od sformutowania modelu jest traktowany jako doskonale konkurencyjny w sy-
tuacji przyjecia zatozenia jednorodnosci gospodarstw domowych (Christiano
i wsp., 200S; Altig i wsp., 2004), badz jako monopolistyczny w przypadku ich
heterogenicznosci, okreslanej przez niepowtarzalnos¢ posiadanych kwalifikacji
(Adolfson i wsp., 2005). Modelowanie nominalnych nieelastycznosci plac ob-
serwowanych w szeregach makroekonomicznych uzyskuje sie po wprowadzeniu
mechanizmu Calva (1983) do procesu ich ustalania sie w modelu oraz zatozeniu
okreslania wysokosci wynagrodzenia przez konsumentéw, opierajac sie na
rozwiazaniu zagadnienia maksymalizacji uzytecznosci. Mechanizm Calvo (1983)
implikuje, ze w danym momencie jedynie frakcja gospodarstw domowych
rozwiazuje zagadnienie optymalizacyjne, natomiast pozostata czes¢ uaktualnia
stawke placy wykorzystujac przyjeta regule indeksacyjna, zawierajaca m.in.
biezacy wskaznik inflacji oraz oczekiwana inflacje w okresie nastepnym.

Decyzje konsumpcyijne i inwestycyjne gospodarstw domowych sa opisywa-
ne w czasie przez ciag identycznych zagadnieri maksymalizacji uzytecznosci,
niezmiennych dla kazdego ze stanow przysziosci, warunkowych wzgledem
danego ciagu ograniczeri budzetowych. Liczba istniejacych wiecznie gospo-
darstw domowych jest unormowana i indeksowa przez j e (0, 1). Preferencje
konsumentéw wyrazaja sie zalozona postacia analityczna chwilowej funkcji
uzytecznosci U(.), ktdrej argumentami sa najczesciej: wielko$¢ konsumpcji C;,
podaz pracy h;, oraz wartos¢ realnych zasobéw pienieznych ¢;,. Continuum
gospodarstw domowych, podejmujac decyzje maksymalizuje warunkowa wzgle-
dem ograniczenia budzetowego, oczekiwana, nieskoriczona sume zdyskontowa-
nych uzytecznosci:
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E; Zﬂt U (Ci,t' By G s 5;’) ) (1)

=0

gdzie: Ey jest operatorem wartosci oczekiwanej, warunkowej wzgledem zbioru
informacji posiadanej przez konsumenta w momencie poczatkowym, § jest
wspélnym dla calej gospodarki czynnikiem dyskontujacym, Cj, oznacza agre-
gat CES dobr krajowych i importowanych nabywanych przez j-te gospodar-
stwo domowe w celach konsumpcyjnych i inwestycyjnych, natomiast &f jest
wektorem egzogenicznych proceséw stochastycznych. Obejmuje on wszystkie
zmienne losowe opisujace stochastyczna zmienno$¢ czynnikéw realnych,
wplywajacych na argumenty funkcji uzytecznosci, do ktérych mozna zaliczy¢
zmiennos¢ w gustach gospodarstw domowych zwiazana z poziomem konsum-
pcji czy tez iloscia oferowanej pracy. Obecno$¢ proceséw stochastycznych
o charakterze realnym w funkcji uzytecznosci ma istotne znaczenie dla ksztat-
towania sie wartosci zmiennych w réwnowadze modelu i okre$lenie np. no-
minalnej stopy procentowej odpowiedniej dla zapewnienia stabilnosci cen
(Woodford, 2003). Argumenty oraz posta¢ analityczna funkciji U(.), zaleza od
przyjetych w modelu zalozeri; najczesciej sa to funkcje o stalej awersji do
ryzyka i ich uogdlnienia (ang. constant rate of risk aversion, Lubik i Schorfhei-
de, 2005; Erceg i wsp., 2005; Lindé i wsp., 2004; Walque i Wouters, 2004;
Benigno i Thoenissen, 2003; Smets i Wouters, 2003), ich polaczenia z posta-
ciami logarytmicznymi (Adolfson i wsp., 2005) oraz tfunkcje CES (Kortelainen,
2002). Mozliwa jest réwniez alternatywna specyfikacja zalozeri modelowych
poprzez uchylenia warunku nieskoriczonego horyzontu istnienia gospodarstw
domowych (Kortelainen, 2002).

Funkcje uzytecznosci w modelach wykorzystywanych w praktyce banko-
wej najczesSciej uwzgledniaja dodatkowe cechy opisujace ksztaltowanie sie
decyzji konsumentéw. Poprzez wprowadzenie zmiennej C;,, modeluje sie
inercje zachowar konsumpcyjnych oraz zasade ksztaltowania przyzwyczajeri
(ang. habit formation), oznaczajaca zmiane poziomu i rodzaju wiasnej kon-
sumpcji na skutek systematycznego dostosowywania jej do obserwowanej
konsumpcji innych gospodarstw domowych, wedtug zasady , doréwna¢ Ko-
walskim” (ang. catching up with the Joneses). Obecno$¢ w funkcji uzytecznosci
realnych zasobéw pienieznych modeluje koszty transakcyjne zwiazane
z utrzymywaniem pewnego zasobu pieniadza nie przynoszacego dochodu oraz
w sposéb posredni ujmuje nieelastycznosci wystepujace w gospodarce, zwia-
zane z Koniecznoscia zawierania transakcji (ang. transactions frictions). O fun-
keji uzytecznosci U(.) przyjmujemy standardowe neoklasyczne zalozenia: dla
dowolnej realizacji wektora zakidceri &, jest to funkcja wklesta i silnie rosnaca
wzgledem konsumpcji oraz dodatkowo addytywnie separowalna wzgledem
podazy pracy i zasobéw pienieznych. Kontrowersje zwiazane z nazewnictwem
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funkcji U(.) — niekiedy nazywana jest ona ,niebezposrednia” funkcja uzytecz-
no$ci — dyskusja konsekwencji uchylenia poszczegdlnych zalozeri oraz ich
wplyw na istnienie i okreslono$¢ réwnowagi w modelu zostala zawarta m.in.
w pracy Woodford (2003).

Ciag ograniczeri budzetowych reprezentatywnego gospodarstwa domowego
w kolejnych momentach t zawiera dodatkowa informacje na temat ksztaltowa-
nia sie przeptywow aktywow w modelowanej gospodarce. Ograniczenie budze-
towe najczesciej jest zapisywane w formie prezentujacej sposoby alokacji zaso-
bow (lewa strona) oraz wskazujacej Zzrédla ich pochodzenia (prawa strona):

M, +B,+S,<W,+D;,-T, 2)

gdzie:

M;, — calkowita ilo$¢ gotowki,

Bj: — nominalna warto$¢ portfela krajowych i zagranicznych aktywdéw finan-
sowych,

St — calkowite wydatki gospodarstwa domowego na krajowe i zagraniczne
dobra konsumpcyjne i inwestycyjne,

W;: — catkowite dochody z pracy,

D;; — dochody z portfela aktywdw,

Tjr — podatki.

Modele wykorzystywane w analizie polityki pienieznej posiadaja znacznie
bardziej rozbudowane ograniczenia budzetowe, uwzgledniajace ponadto: nie-
pewnosC zwiazana z przychodem od zagranicznych aktywéw finansowych,
odpowiednie stopy podatkowe, koszt kapitatu, koszt zmiany wielkosci i stopnia
wykorzystania kapitatu, wydatki inwestycyjne gospodarstw domowych, transfe-
ry i inne zmienne wynikajace z przyjetych zalozeri modelowych, odpowiadaja-
cych sferze realnej gospodarki (por. np.: Adolfson i wsp., 2005; Erceg i wsp.,
2005; Murchison i wsp., 2004; Benigno i Thoenissen, 2003; Smets i Wouters,
2003; Laxton i Presenti, 2003; Kortelainen, 2002; Black i wsp., 1997).

Ograniczenie budzetowe zapisywane jest podczas optymalizacji w formie
réwnosci ze wzgledu na zalozenie racjonalnosci dziatania gospodarstw domo-
wych oraz przyjmowane sa dwa dodatkowe warunki brzegowe: istnieje granica
zadiuzenia (eliminujaca schemat Ponzi) oraz restrykcja zwiazana z akumulacja
bogactwa (Woodford, 2003). Rozwiazanie zagadnienia maksymalizacji miedzy-
okresowej funkcji uzytecznosci (1) przy ciagu ograniczeri budzetowych (2)
prowadzi do warunkow pierwszego rzedu w formie réwnari Eulera, obrazujacych
optymalne decyzje gospodarstwa domowego dla kazdego momentu w zakresie
ustalania wielkosci konsumpcji, podazy pracy i kapitatu, portfela aktywéw oraz
pozostatych zmiennych w zalezno$ci od specyfikacji, wykorzystywane nastepnie
do estymacji parametrow fundamentalnych modelu. Zalozenia reprezentatyw-
nego gospodarstwa domowego powoduja, ze w stanie stabilnym wybory doko-
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nywane przez gospodarstwa domowe beda sie pokrywaly, co umozliwia odpo-
wiednia agregacje i transformacje decyzji dokonywanych na poziomie mikro-
ekonomicznym w decyzje na poziomie caltej gospodarki oraz opisanie ksztatto-
wania si¢ zmiennych makroekonomicznych.

6. SEKTOR PRODUKCYJNY

Sektor produkcyjny w modelach DSGE stanowia przedsiebiorstwa wytwarzajace
produkty posrednie z nakladéw pracy i kapitatu, przetwarzane nastepnie w jedno-
rodne dobra koricowe przez producentéw finalnych (Christiano i wsp., 2005).
Niekiedy wprowadza si¢ do modelu dodatkowe przedsiebiorstwa, ktérych celem
jest jedynie przeksztalcenie niejednorodnej podazy pracy, oferowanej przez mo-
nopolistyczne gospodarstwa domowe, w homogeniczny czynnik produkcji, umoz-
liwiajac rownocze$nie modelowanie nominalnych opdznieri w reakcji placy na
stochastyczne zmiany warunkéw zewnetrznych poprzez mechanizm Calvo (1983;
zob. Adolfson i wsp., 2005)). Produkt finalny jest sprzedawany gospodarstwom
domowym w celach inwestycyjnych i konsumpcyjnych oraz przedsiebiorstwom
prowadzacym wymiane z zagranica w przypadku gospodarki otwartej. Producent
finalny, dzialajacy na rynku doskonale konkurencyjnym, wykorzystuje technolo-
gie opisana standardowo indeksem Dixita i Stiglitza (1977), formulujacym agregat
CES, o stalym efekcie skali produkgcji i malejacej produkcyjnosci kraricowej, z con-
tinuum produktéw posrednich:

[I Y dzJ , 3)

gdzie: 1<A,<e, f = 1, .., T, oznacza proces stochastyczny determinujacy,
mozliwie zmienne w czasie, wspélczynniki agregacji. Ceny nakladéw czynnikéw
produkcji, ustalane przez monopolistycznych producentéw débr posrednich,
oraz cena produktu, wynikajaca z warunku zerowych zyskéw ekonomicznych,
sa dla producentéw finalnych egzogeniczne. Technologia produkcji o stalym
efekcie skali oraz przyjecie zalozeri doskonatej konkurencji nie pozwalaja na
okreslenie optymalnej wielkosci produkcji producenta finalnego. Funkcje popy-
tu na dobra posrednie, wynikajace z zagadnienia maksymalizacji zysku przy
danej technologii, cenach produktu i nakladéw, réwnowaznie uzyskuje sie
rozwiazujac zagadnienie minimalizacji kosztu calkowitego. Opisuja one zapo-
trzebowanie producenta finalnego na poszczegdlne dobra posrednie w zalezno-
$ci od ich ceny, charakteryzuja sie stala elastycznoscia cenowa popytu i jedno-
rodnoscia stopnia pierwszego wzgledem produktu finalnego. Cena dobra final-
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nego ma postac indeksu CES i jest wyprowadzana po uwzglednieniu w funkgji
produkcji zapotrzebowania na dobra posrednie.

Sektor wytwarzajacy dobra posrednie stanowi w modelu continuum przed-
siebiorstw, indeksowanych przez i € (0, 1), dziatajacych wediug zasad konku-
rencji monopolistycznej, bez mozliwosci wejscia i wyjscia z rynku. Przedsiebior-
stwa posrednie nabywaja prace i wynajmuja kapital od gospodarstw domowych
na rynku doskonale konkurencyjnym, wytwarzaja niejednorodne dobra pos$red-
nie, ustalaja ich cene i sprzedaja je producentom finalnym. Technologia kazdego
z producentéw posrednich opisana jest przez funkcje produkcji Cobba i Dou-
glasa o stalym efekcie skali i podlega stochastycznemu wzrostowi w czasie
w modelu Adolfson i wsp., 2005):

— 7l 1
Yi,t = “ & th Hi,;a =Z, 0

gdzie: o oznacza parametr funkcji produkcji, z; ujmuje permanentny i egzo-
geniczny wzrost poziomu technologii, & jest kowariancyjnie stacjonarna
zmienna losowa modelujaca stochastyczne zakiécenia technologiczne, H;,
oznacza jednorodny naklad pracy oraz K;, jest iloscia kapitatu bezposrednio
wykorzystywanego w procesie produkcji. Catkowity zaséb kapitatu fizycznego
moze sie rézni¢ od rzeczywistych jego nakladdw, ze wzgledu na czynione
w niektdrych modelach zalozenia zmiennego jego wykorzystania (Adolfson
i wsp., 2005; Baxte i Farr, 2005). Funkcja produkcji moze réwniez zawiera¢
wielkos¢ z,p, wzrastajaca pod wplywem akumulacji postepu technologicznego,
stuzaca zapewnieniu zerowych zyskéw w stanie stabilnym modelu (Christiano
i wsp., 2005; Adolfson i wsp., 2005).

Optymalizujac decyzje dotyczace zapotrzebowania na czynniki produkcji
przedsiebiorstwa posrednie rozwiazuja zagadnienie minimalizacji kosztu catko-
witego produkcji, warunkowe wzgledem zadanych egzogenicznie przez produ-
centéw débr finalnych funkcji popytu na dobra posrednie, oraz egzogenicznie
ustalanych przez gospodarstwa domowe cen kapitatu i pracy. Swoje zobowiaza-
nia ptacowe reguluja z funduszy wlasnych oraz zaciagajac kredyty, co prowadzi
do okreslenia zwiazku miedzy nominalng stopa procentowa w gospodarce
a Kosztami pracy w przedsigbiorstwie. Odpowiednio sformulowane zagadnienie
minimalizacji kosztu przez przedsie¢biorstwo i-te w momencie ¢, zapisane w po-
staci funkcji Lagrange, ma nastepujaca posta¢ w modelu Adolfson i wsp. (2005):

min LR(H,, + RS K, + 4, P, [ ¥, - 2 &, K, H" + 2,0),
Ki,r'Hi,A

gdzie: R oznacza catkowita nominalna stope procentowa: po ktérej wynaj-
mowany jest Kapital, tzn. zapisana w postaci (1 + r), gdzie: r, jest wtasciwa
stopa procentowa, I; jest nominalnym wynagrodzeniem jednostki pracy H;,,
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Rf; oznacza catkowita efektywna stope procentowa placona przez przedsiebior-
stwa, odzwierciedlajaca zalozenie o finansowaniu utamka #, naleznosci z fun-
duszy zewnetrznych, ktdra jest zwiazana z nominalna stopa procentowa
w gospodarce Ry zaleznoscia: Rf=v;R.1+ 1 —v.. Mnoznik Lagrange A,P;, jest
interpretowany jako nominalny koszt kraricowy dobra posredniego, za$ A, —
jako koszt realny.

Obserwowane w gospodarce opdznienia w reakcji cen na zmiane warun-
kéw zewnetrznych ujmuje si¢ w modelu poprzez wprowadzenie okreslonych
mechanizmdw ksztaltowania sie cen w skali calej gospodarki, przy utrzymaniu
zalozenia optymalizacji decyzji na poziomie mikroekonomicznym. Najczesciej
uwzglednia si¢ mechanizm Calvo (1983) w procesie okreslania cen ddébr
posrednich, ktéry oznacza przyjecie ograniczenia czestotliwosci optymalizacji
decyzji w czasie dla grupy przedsiebiorstw posrednich (inne schematy ustala-
nia cen i ich wplyw na zdolno$¢ modelu do opisu danych empirycznych
przedstawia Laforte, 2005). Szansa swobodnego i niezaleznego od przesztosci
ustalenia ceny przez podmiot zadana jest przez rozklad Bernoulliego, ktérego
parametr £, okresla w kazdym momencie ulamek jednostek mogacych doko-
nac reoptymalizacji ceny, natomiast (1 - £)) jest frakcja, ktora uaktualnia cene
wedlug ustalonej reguly indeksacyjnej, korygujacej ja o wskaznik inflacji
z okresu biezacego &, oraz o przyszly cel inflacyjny #5,,. Nowa cena sprzedazy
P* w momencie t, uwzgledniajaca ryzyko braku mozliwosci jej optymalizacji
w przyszlosci, otrzymywana jest w wyniku maksymalizacji oczekiwanej teraz-
niejszej wartosci przysztych zyskéw, warunkowej wzgledem egzogenicznej
funkcji popytu (Adolfson i wsp., 20035):

m/ax Et Z (ﬁ éll)l’ ul+q I:(”t o ”r+q+1)x" (71‘&1 v 7r§+q)1_x" P;’ew Yi,l+q - MCi,t+q (Yi,t+q + Zl«1¢):| ’
(A

q=0

gdzie: (B¢,)'u,,, jest stochastycznym czynnikiem dyskontujacym, u,,, jest krarico-
wa uzyteczno$cia nominalnego dochodu w okresie (t + ¢q) dla gospodarstw
domowych, traktowana egzogenicznie przez przedsiebiorstwa posrednie, x;, jest
parametrem indeksacji, za§ MC,, oznacza nominalny koszt kraricowy produkgji.
Konstrukcja zagadnienia maksymalizacyjnego zapewnia spelnienie wymogu
zerowych zyskow ekonomicznych w stanie stabilnym, natomiast warunki pierw-
szego rzedu sa wykorzystywane do sformutowania zagregowanej krzywej Phillip-
sa w gospodarce. Nowa cena sprzedazy w sytuacji braku zakléceri stochastycz-
nych jest wyrazona jako marza (ang. markup) na wartosci oczekiwanej kosztu
kraricowego produkcji, warunkowej wzgledem zbioru informacji w momencie
biezacym, natomiast w pozostalych przypadkach jest ona ustalana jako funkcja
oczekiwanej Sredniej wazonej przyszlych nominalnych kosztéw kraricowych
(Christiano i wsp., 2005).
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W rozbudowanych modelach dla gospodarek otwartych analogiczne zagad-
nienia optymalizacyjne ustalania cen sprzedaZy sa rozwiazywane przez przedsie-
biorstwa prowadzace wymiane zagraniczna. Continuum eksporteréw nabywa
jednorodne dobro finalne na rynku Krajowym, ktére transformuje w continuum
zréznicowanych dobr eksportowym sprzedawanych nastepnie zagranicznym
gospodarstwom domowym (Adolfson i wsp., 2005). Modelowa transformacja
dobra polega na nadaniu mu odpowiedniej marki (ang. brand naming), powo-
dujacej ze kazde z przedsiebiorstw jest jedynym dostawca danego produktu na
rynku miedzynarodowym. Najczes$ciej dopuszcza sie réwniez istnienie niepelne-
go dostosowania cenowego na skutek zmian kursu walutowego (ang. incomplete
exchange rate pass-through) oraz krétkookresowych odchyleri od prawa jednej
ceny, zarowno w sektorze eksportowym, jak i importowym, modelowanych
poprzez mechanizm Calvo (1983; zob. Christiano i wsp., 2005; Adolfson i wsp.,
2005; Adolfson, 2002; Ambler i wsp., 2003). Cena dobra eksportowanego jest
ustalana po uwzglednieniu ceny dobra krajowego, okreslajacej koszt kraricowy
produkgji, relacji ceny wiasnej do zagregowanej ceny eksportowej, wynikajacej
z funkgcji popytu na dane dobro oraz niepewnosci co do mozliwosci przyszlej jej
optymalizacji. Eksporterzy, ktérzy w danym momencie nie moga rozwiazac
zagadnienia maksymalizacji zysku, przy danej funkcji popytu na swoje produ-
kty, ustalaja nowa cene sprzedazy poprzez indeksowanie dotychczasowej, wy-
Korzystujac wskaznik inflacji débr eksportowych z okresu biezacego oraz krajowy
cel inflacyjny (Adolfson i wsp., 2005). Sektor importowy najczesciej skiada sie
z dwoch kategorii przedsiebiorstw nabywajacych jednorodny produkt na rynku
miedzynarodowym i przeksztalcajacy go odpowiednio w dobra konsumpcyjne
i inwestycyjne, sprzedawane nastepnie gospodarstwom domowym na rynku
krajowym. Cena sprzedazy débr jest ustalana podobnie jak w przypadku ekspo-
rter6w poprzez rozwiazanie zagadnienia maksymalizacji zysku i uwzglednienie
schematu Calvo (1983).

7. POLITYKA PIENIEZNA I ROWNOWAGA

Modele DSGE wykorzystywane sa w praktyce gtéwnie do wspomagania decyzji
monetarnych, dlatego polityka fiskalna jest modelowana w sposéb zwiezly,
najczesciej poprzez zapisanie ograniczenia budzetowego paristwa i specyfikacje
proceséw egzogenicznych dla wydatkéw budzetowych, badz tez poprzez ich opis
systemem VAR wraz ze stopami podatkowymi (Ambler i wsp., 2003; Adolfson
i wsp., 2005). Funkcje decydenta monetarnego w modelach DSGE pelni bank
centralny, ktorego dzialanie opisywane jest za pomoca ustalonej reguly decyzyj-
nej (ang. instrument rule), dostosowujacej poziom krétkoterminowej stopy pro-
centowej do odchyleri wskaznika inflacji od zalozonego, zmieniajacego sie
w czasie, celu inflacyjnego, luki popytowe;j i realnego kursu walutowego. Poli-
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tyka pieniezna w modelach DSGE ma wplyw na zmienne realne najczesciej
poprzez kanal stopy procentowej, kursu walutowego oraz kapitalu wykorzy-
stywanego w przedsiebiorstwach (ang. working capital channel). Alternatywne
specyfikacje regul decyzyjnych wraz z oméwieniem ich wplywu na gospodarke
mozna znalez¢ m.in. w pracy Woodford (2003), dyskusje zagadnieri wygtadzania
stopy procentowej przedstawili m.in. Belaygorod, Chib i Dueker (2004)), nato-
miast szczegolowe omowienie kanaléw transmisyjnych polityki monetarnej
m.in. Mishkin (1996). Specyfikacja reguly decyzyjnej i uwzglednienie w niej
dodatkowych proceséw stochastycznych umozliwia badanie wplywu zakidceri
zwiazanych z realizacja polityki pienieznej na zmienne realne. Luka popytowa
wystepujaca w réwnaniu reguly decyzyjnej banku centralnego moze by¢ mie-
rzona odchyleniami obserwowanej produkcji od wartos$ci wynikajacej z trendu
w gospodarce, maksymalnej produkcji mozliwej do uzyskania, badz jako odchy-
lenia od wielkosci produkcji przy gietkich cenach (Adolfson i wsp., 2005; Smets
i Wouters, 2003).

Okreslenie stanu réwnowagi w modelu DSGE wymaga uwzglednienia wa-
runkéw jednoczesnego réwnowazenia sie rynkéw dobr i rynkéw finansowych,
ograniczeri zasobowych gospodarki oraz warunkoéw pierwszego rzedu, wynika-
jacych z zagadnieri optymalizacyjnych. Jesli popyt zgtaszany przez gospodarstwa
domowe, decydenta fiskalnego oraz eksporteréow jest zréwnowazony przez
krajowa produkcje dobra finalnego oraz import inwestycyjny i konsumpcyijny,
to istnieje réwnowaga na Krajowym rynku débr. Rynek finansowy znajduje sie
w réwnowadze, jesli popyt na kredyty zglaszany przez przedsiebiorstwa w celu
realizacji ich zobowiazari ptacowych jest rtéwny podazy depozytéw przez gospo-
darstwa domowe, powiekszonej o ilo$¢ pieniadza wprowadzonego do gospodar-
Ki przez bank centralny. Rynek zagranicznych obligacji w modelach dla gospo-
darek otwartych réwnowazy sie, jesli saldo zobowiazari i naleznosci przedsie-
biorstw eksportujacych i importujacych sa réwne saldu obligacji, jakie gospo-
darstwa domowe sa sklonne utrzymywac.

Model DSGE dostarcza narzedzia pozwalajacego na opisanie ksztaltowania
sie w czasie rownowagi gospodarki, majacej charakter dynamiczny i okreslanej
jako zbidr proceséw stochastycznych, speiniajacych odpowiednie uklady réw-
nan, przy zalozonym ksztaltowaniu sie procesow egzogenicznych i ewolucji
pozostatych zmiennych stanu. Sciezke réwnowagi opisuja ilosciowo ograni-
czenia zasobowe i budzetowe, warunki pierwszego rzedu zagadnieri optymali-
zacyjnych, reguly decyzyjne banku centralnego oraz pozostale réwnania
tworzace nieliniowy system, zawierajacy opdznione i oczekiwane wartosci
zmiennych makroekonomicznych, procesy stochastyczne oraz inne wielkosci
wystepujace w modelu. Trajektoria réwnowagi moze by¢ réwniez zapisana
w postaci wektora stanéw s, nieobserwowalnego dla proceséw ukrytych,
ktérego ewolucje w czasie okresla réwnanie przejscia, o parametrach zwiaza-
nych z parametrami fundamentalnymi modelu, natomiast dynamike ksztattu-
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je ciag egzogenicznych, niezaleznych zmiennych losowych (innowacji). Réw-
nania strukturalne modelu DSGE tworza nieliniowy system racjonalnych
oczekiwari, ktdry w zaleznosci od zalozeri moze nie posiadac stabilnej traje-
ktorii réwnowagi, mozna wskaza¢ jedno rozwiazanie (ang. determinacy) badz
kilka (ang. indeterminacy). Omdéwienie problemow istnienia lokalnej i global-
nej réwnowagi dynamicznej oraz jej okreslono$¢ w rozwazanej klasie modeli
jest analizowana m.in. w pracach Woodford (2003), Lubik i Schorfheide
(2003; 2004), Benhabib i wsp. (2001), Beyer i Farmer (2004).

8. ROZWIAZANIE MODELU

Nieliniowy system racjonalnych oczekiwari nie ma najczesciej znanego rozwia-
zania analitycznego, dlatego przed estymacja wykorzystuje techniki numeryczne
do okreslania rozwiazania modelu, ktére tworzy funkcja przejscia (ang. policy
function), warunkowa wzgledem wektora parametréw strukturalnych modelu 6:

$; = f(sz_p 8‘;,' 0), (4)

gdzie €f jest wektorem innowacji zwiazanych z procesami egzogenicznymi
opisujacymi zakiécenia strukturalne w modelu. Najwcze$niej zaproponowana
grupa metod rozwiazywania model racjonalnych oczekiwari zaktadata liniowa
aproksymacije funkcji przejscia i ich stosowanie wydaje sie by¢ uzasadnione
w przypadku, Kiedy istnieja przestanki do zalozenia liniowej ewolucji gospo-
darki w czasie. Metody te, wymagajace linearyzacji réwnari strukturalnych
modelu DSGE, powstaly w odpowiedzi na trudnosci z implementacja i proble-
my z wielowymiarowoscia bezposredniej techniki rozwiazywania zagadnienia
optymalizacyjnego spolecznego decydenta, tzw. metody iterowania funkcji
wartosci (ang. value function iteration), zachowujac jednocze$nie odpowiednie
wlasnosci asymptotyczne.

Estymacja modeli DSGE najczesciej bazuje na metodach wykorzystujacych
funkcje wiarygodnosci i do ich rozwiazania w praktyce uzywa sie metod linio-
wych. Prowadza one do reprezentacji DSGE w liniowej przestrzeni standw,
ograniczajgcej problemy numeryczne zwiazane z implementacja oraz umozli-
wiajacej wykorzystanie filtru Kalmana do wyznaczenia funkcji wiarygodnosci.
Ze zbioru dostepnych metod najbardziej znany wydaje sie algorytm Blancharda
i Kahna (1980), wykorzystywany m.in. przez banki centralne: Bouakez i wsp.
(2002) i Dib (2001), wraz z algorytmami dostarczajacymi technik jego numery-
cznej realizacji, zaproponowanymi przez Andersona i Moore’a (1985) dla modeli
w Systemie Rezerwy Federalnej, i nastepnie uogdlnionymi przez Andersona
(2000), ktore stosuja m.in. Murchison i wsp. (2004) oraz Adolfson i wsp. (2005);
ponadto nieco rzadziej wykorzystuje sie technike bazujaca na dekompozycji QZ
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zaproponowana przez Simsa (2002), metode nieokreslonych wspdiczynnikow
(ang. undetermined coefficients) dla zmiennych w postaci logarytmow i poziomoéw
(m.in. Uhlig, 1990; Taylor i Uhlig, 1999) oraz liniowo-kwadratowe aproksymacije
Kydlanda i Prescotta (1982).

Nieliniowe metody rozwiazywania modeli racjonalnych oczekiwar umozli-
wiaja precyzyjniejsza aproksymacije funkcji przejscia i obejmuja m.in. technike
perturbacji, zaproponowana przez Judd i Guu (1997), ktora nastepnie rozwineli
Judd (2002) i Juillard (2003), oraz metody rzutowania: skoriczonych elementow
i spektralne (por. np. An, 2005 oraz literatura cytowana). Metoda perturbacji
polega na rozwinieciu funkcji przejscia w szereg Taylora wokdl niestochastycz-
nego, statycznego stanu stabilnego modelu, a nastepnie wyznaczaniu wspéi-
czynnikéw aproksymacji. Metoda ta zapewnia lepsze przyblizenie funkcji przej-
$cia niz metody liniowe, m.in. poprzez uwzglednienie momentéw wyzszych
rzedéw rozktaddw zaklidceri strukturalnych, i moze by¢ stosowana w szerszej
klasie modeli (np. w gospodarkach nie bedacych Pareto optymalnymi). Wtasno-
$ci metody perturbacji oraz poréwnania z alternatywnymi technikami rozwia-
zywania modeli racjonalnych oczekiwari zostaly oméwione m.in. przez: Aruoba
i wsp. (2006) oraz An (2005). Aproksymacja wyzszego rzedu funkcji przejscia jest
mozliwa réwniez poprzez rozwiniecie drugiego rzedu warunkéw réwnowagi
modelu (An, 2005).

Estymacja parametrow modelu DSGE wymaga polaczenia konstrukgcji teore-
tycznej, powstalej z przyjetej teorii ekonomicznej, z danymi empirycznymi,
ktora okresla sie za pomoca odpowiedniej postaci analitycznej réwnania obser-
wacji (ang. measurement equation). Wiaze ono poszczegdlne elementy nieobser-
wowalnego wektora stanu s, z wektorem obserwowanych zmiennych makroe-
konomicznych y,:

ytzg(stl 8?’; 0, (5)

gdzie & sa egzogenicznymi, niezaleznymi zmiennymi losowymi, interpretowa-
nymi jako bfad pomiaru danych oraz ujmujacymi potencjalna misspecyfikacje
modelu (Lubik i Schorfheide, 2005); zakiada si¢ standardowo niezalezno$¢ &f
oraz g. Liniowa posta¢ funkcji f () w réwnaniu przejscia oraz funkcji g (.)
w rownaniu obserwacji powoduje, ze otrzymany ukiad réwnarl mozna trakto-
wa¢ jako liniowy system przestrzeni stanéw, bezposrednio wykorzystywany do
konstrukcji funkcji wiarygodnosci. W obecnie stosowanych w praktyce mode-
lach DSGE regula jest przyjmowanie liniowej postaci réwnania obserwacji oraz
zakladanie rozkladéw normalnych dla zakldceri stochastycznych, wystepujacych
w postaci strukturalnej modelu oraz w réwnaniach obserwacji ze wzgledu na
mniejszy stopieri skomplikowania numerycznego aplikacji. Metody rozwiazywa-
nia i estymacji modelu w przypadkach ogolnych opracowali Ferndndez-Villaver-
de i Rubio-Ramirez (2004; 2006).
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9. ZAGADNIENIA ESTYMAC]I I INFORMACJI WSTEPNE]

Analiza bayesowska dostarcza narzedzia wnioskowania o parametrach struktu-
ralnych modelu DSGE, oceny niepewno$ci zwiazanej z ich estymacja oraz
metody okreslania btedu popelnianego przy szacowaniu interesujacych badacza
charakterystyk gospodarki. Mozliwos¢ konstrukcji rozktadu prawdopodobieri-
stwa wybranej funkcji parametréw fundamentalnych modelu, proceséw stocha-
stycznych i pozostatych wielkosci odzwierciedlajacych mechanizmy gospodar-
cze ma kluczowe znaczenie w ocenie stopnia wiarygodnosci rezultatéw badari
oraz okresleniu skutkéw podejmowanych decyzji, takich jak: odpowiedzi banku
centralnego na zmiane Kursu walutowego, opisaniu zachowania konsumentow
i producentéw czy analizie cyklu koniunkturalnego i propagacji zakiéceri eko-
nomicznych. Bayesowskie podejscie do estymaciji parametréw strukturalnych
modeli DSGE wyKorzystuje kompletny system warunkéw pierwszego rzedu,
ograniczeri zasobowych i regul decyzyjnych, ktory jest nastepnie szacowany na
podstawie danych pochodzacych ze zagregowanych szeregéw czasowych, po-
zwalajac rownocze$nie na skonstruowanie jednej miary okre$lajacej stopieri
dopasowania modelu do danych empirycznych. Jednoczesna estymacja komp-
letnej reprezentacji modelu dynamicznego pozwala na unikniecie problemow
endogenicznosci zmiennych, wystepujacych w regule decyzyjnej banku central-
nego, napotykanych przy stosowaniu uogdélnionej metody momentéw dla
wyznaczania wspolczynnikow pojedynczych rownar. Estymacja bayesowska
bazuje na funkcji wiarygodnosci generowanej przez model DSGE w odréznieniu
od kalibracji i pierwszych technik szacowania parametréw strukturainych, usta-
lajacych ich wartosci po minimalizacji odlegtosci wybranych funkcji odpowiedzi
impulsowych z modelu DSGE od analogicznych wielkosci w identyfikowalnym
modelu VAR (Rotemberg i Woodford, 1997; Murchison i wsp., 2004; Christiano
i wsp., 200S5).

Bayesowskie metody estymacji dostarczaja spdjnych metod wnioskowania
o parametrach strukturalnych w sytuacji potencjalnej misspecyfikacji i braku
identyfikowalno$ci modelu. Model ekonometryczny nie jest identyfikowalny, jesli
rézne parametryzacje, majace rézna interpretacje ekonomiczna, prowadza do tego
samego rozkladu prawdopodobieristwa obserwacji (sa obserwacyjnie réwnowaz-
ne), natomiast misspecyfikacja zwiazana jest z zagadnieniem uznania danego
modelu za wlasciwy proces generujacy obserwacje. Geweke (1999) przedstawit
alternatywne ekonometryczne interpretacje modeli DGSE: silna, zwiazana z me-
toda najwiekszej wiarygodnosci, staba spotykana w literaturze traktujacej o tech-
nikach kalibracji oraz minimalna, pozwalajaca na poréwnywanie modeli zaréwno
miedzy soba jak réwniez w stosunku do modelu referencyjnego. Okreslenie
warunkow identyfikowalno$ci DSGE jest trudniejsze niz w przypadku modeli VAR
badz liniowych modeli o réwnaniach wspdéizaleznych ze wzgledu na nieliniowos¢
zwiazku miedzy parametrami strukturalnymi a reprezentacja w przestrzeni stanow
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formy zredukowanej (4) i (5), okreslajacej taczny rozkiad prawdopodobieristwa
obserwacji. Modele racjonalnych oczekiwari i DSGE sa identyfikowalne przy
zalozeniu odpowiednich rozkladdéw a priori oraz struktury proceséw egzogenicz-
nych (Lubik i Schorfheide, 2004; Beyer i Farmer, 2004). Metody estymacji wyko-
rzystujace podejscia z niepetna informacja (uogélniona metoda momentéw badz
metoda estymacji poprzez poréwnywanie funkcji odpowiedzi impulsowych) moga
powodowac wystepowanie ukrytych problemdw identyfikacyjnych, ze wzgledu na
pominiecie podczas estymacji czesci zalozeri dotyczacych pozostalych réwnari
badZz proceséw stochastycznych modelu. Specyfikacja pelnego ukladu zaloZzeri,
konstrukcja funkcji wiarygodnosci, uwzglednienie informacji spoza proby poprzez
rozktad a priori oraz jednoczesna estymacja systemu réwnari pozwalaja na zapew-
nienie identyfikowalnosci modelu i istnienie rozktadu a posteriori (Lubik i Schorf-
heide, 2005).

Na gruncie bayesowskim wnioskowania o parametrach strukturalnych oraz
okreslonych ich funkcjach dokonuje sie poprzez wyznaczenie rozkladéw brze-
gowych z lacznego rozkiadu a posteriori. Laczny rozklad a posteriori wektora
parametrow oraz zmiennych ukrytych p(6; y, M,), warunkowy wzgledem i-tej
specyfikacji M,, jest otrzymywany ze statystycznego modelu bayesowskiego na
podstawie wzoru Bayesa:

P(}’u ei: M:) p(eu Mx)
Py M) ’

p©;y, M) =

gdzie iloczyn facznego rozkladu wektora obserwacji y = (, ..., y), okreslajacego
gestos¢ probkowa p(y; 8;, M;) oraz gesto$ci a priori p(6; M;), definiuje statysty-
czny model bayesowski, natomiast p(y;M;) oznacza brzegowa gestos¢ obserwacji
w i-tej specyfikacji: p(y; M,-)=f py; 6, M) p(6; M) d6; (Zellner, 1971; Osiewalski,
1991; O’'Hagan, 1994). Po zaobserwowaniu wektora y, gestos¢ wektora obserwaciji
py; 6;, My rozpatrujemy jako funkcje parametréw 6; przy danych obserwacjach,
czyli rozwazamy funkcje wiarygodnosci postaci: (6, y, M)) = p(y; 8, M;). Gestos¢
rozkladu a posteriori jest proporcjonalna do iloczynu funkcji wiarygodnosci
I(6;; y, My i rozktadu a priori:

p6; y, M) =< I(6; y, M) p(6; M)).

Eaczny rozklad a posteriori parametréw i innych zmiennych w modelu zawiera
wszystkie dostepne o nich informacje, pozwalajac na wnioskowanie o ocenach
punktowych i niepewnosci zwiazanej z wybranymi funkcjami parametréw, po-
przez odpowiednie rozklady brzegowe. Estymacja bayesowska modeli réwnowagi
ogolnej prowadzi do elastycznego uwzglednienia informacji o funkcjonowaniu
gospodarki uzyskanej z badari mikroekonomicznych. Znajomo$¢ przecietnego
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czasu trwania kontraktéw placowych, preferencji konsumentéw w zakresie podazy
pracy oraz prawdopodobnego przedzialu zmiennosci innych wielkosci pozwala na
ich uwzglednienie poprzez rozklad a priori, ktérego rozproszenie mozna interpre-
towac jako odzwierciedlenie stopnia wiarygodnosci wiedzy wstepnej. Subiektywne
przekonania badacza dotyczace zachowari grup podmiotéw gospodarczych w mo-
delu, wyrazone w rozkladzie a priori, sa zawsze modyfikowane przez funkcje
wiarygodnosci, co pozwala interpretowac réznice miedzy wnioskowaniem a priori
i a posteriori rowniez w kategoriach rozbieznosci miedzy danymi mikroekonomicz-
nymi i danymi z szeregéw makroekonomicznych. Nikta wstepna wiedza o ksztal-
towaniu si¢ parametrow strukturalnych modelu badz jej catkowity brak oznacza
w praktyce przyjecie dla nich nieinformacyjnych rozkladéw a priori powoduja-
cych, ze wnioskowanie a posteriori opiera sie gléwnie na informacjach zawartych
w funkcji wiarygodnosci. Alternatywnie do podejscia bayesowskiego w niewiel-
kich modelach DSGE, zaréwno liniowych jaki i nieliniowych, stosowano do
estymacji metode najwiekszej wiarygodnosci, ktorej wilasnosci omawiaja m.in.
Fernandez-Villaverde i Rubio-Ramirez (2004, 2005, 2006; Fernandez-Villaverde
i wsp., 2006).

Metody wnioskowania bayesowskiego dostarczaja ponadto formalnego
narzedzia stuzacego poréwnywaniu konkurencyjnych modeli DSGE poprzez
ich prawdopodobieristwa a posteriori (Landon-Lane, 2000; Schorfheide, 2000;
Del Negro i Schorfheide, 2004). W zbijorze alternatywnych statystycznych
modeli bayesowskich, M = {M,, ..., M,}, dla danego wektora obserwacji y,
mozemy okresli¢ prawdopodobieristwo a posteriori i-tego modelu, korzystajac
ze wzoru Bayesa: v

; M) P(M;
P(M; y) = p(y; M) P(M;)

n ’

> p(y; M) P(M))

=1

gdzie 6, jest wektorem parametréw strukturalnych w kazdym z konkurencyjnych
modeli DSGE, natomiast P(M)) jest prawdopodobieristwem a priori danej specyfi-
kacji, opisujacej subiektywne przekonania badacza co do mozliwosci opisu wektora
obserwacji przez ten model. Model w ktdrym rozklad a priori jest scentrowany
w obszarach przestrzeni parametréw dla ktérych funkcja wiarygodnosci przyjmuje
niskie wartosci bedzie mniej prawdopodobny a posteriori niz ten sam model
z bardziej rozproszonym rozkladem a priori, przy zalozeniu jednakowych szans
a priori kazdej ze specyfikacji. Zgodno$¢ informaciji wstepnej z funkcja wiarygod-
nosci prowadzi do najwyzszego prawdopodobieristwa a posteriori. Bayesowskie
poréwnywanie modeli umozliwia réwniez eliminacje wplywu prawdopodo-
bieristw P(M)) poprzez rozwazenie ilorazu szans a posteriori par modeli, zdefinio-
wanego przez iloczyn czynnika Bayesa oraz ilorazu szans a priori:
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PM;p) _piM) P
PM;y)” pi M)~ PM,)’

Czynnik Bayesa B,, okreslony przez iloraz brzegowych gestosci wektora
obserwacji, mierzy relatywna moc wyjasniajaca modeli M, oraz M, i ujmuje
informacje w jakim stopniu obserwacje potwierdzaja model M, w poréwnaniu
z modelem M,; B, > 1 oznacza wskazanie przez obserwacje, ze model M, jest
bardziej adekwatny do ich opisu (Jeffreys, 1961).

Metody wnioskowania bayesowskiego moga réwniez zosta¢ zastosowane do
bezposredniego laczenia wiedzy z konkurencyjnych specyfikacji o ksztaltowaniu
si¢ wybranej funkcji parametréw strukturalnych modelu i proceséw stochasty-
cznych, opisujacych interesujaca badacza wielkos¢ makroekonomiczna A, np.
wskaznik sie inflacji (Jacobson i Karlsson, 2002). Funkcja gestosci usrednionego
rozktadu a posteriori A jest Srednia wazona gestosci a posteriori A w Kazdym
z modeli:

m

ps; Yy =Y, p(&; y, M) P(M; ),

i=1

gdzie wagi p(M;y) sa okreslone przez prawdopodobieristwa a posteriori modeli.
Strona numeryczna aplikacji modeli DSGE realizowana jest z wykorzystaniem
technik Monte Carlo opartych na laricuchach Markowa, generujacych losowa
probke z tacznego rozkladu a posteriori, na podstawie ktérej oblicza sie rozktady
brzegowe interesujacych charakterystyk modelowanej gospodarki oraz niekiedy
Monte Carlo z funkcja waznosci (DeJong i wsp., 2000; An i Schorfheide, 2006
oraz literatura cytowana). Metody Monte Carlo sa stosowane zaréwno do
aproksymacji brzegowych rozkladéw a posteriori parametréw jak i w poréwna-
niach modeli DSGE oraz VAR (m.in. Del Negro i wsp., 2004).

10. PODSUMOWANIE

Dynamiczne Stochastyczne Modele Rédwnowagi Ogdlnej sa obecnie jednym
z gléwnych narzedzi stosowanych przez instytucje finansowe do analizy mecha-
nizmu transmisyjnego polityki pienieznej oraz badania cykli koniunkturalnych
w gospodarkach. Stanowia one konstrukcje taczaca nominalne nieelastycznosci
cen i plac obserwowane w szeregach zagregowanych danych makroekonomicz-
nych zoptymalizacyjnym zachowaniem podmiotéw gospodarczych, charaktery-
stycznym dla poziomu mikroekonomicznego. Opracowane w ostatnich latach
metody estymacji parametréw strukturalnych modeli DSGE, mozliwos¢ ich
uzasadnienia na gruncie modeli autoregresyjnych oraz tatwos¢ formulowania
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i testowania hipotez ekonomicznych zaréwno dla gospodarek zamknietych jak
i otwartych przesadzily o coraz szerszym ich wykorzystaniu praktycznym. W za-
kresie dotyczacym polityki pienieznej pozwalaja one na elastyczne testowanie
kanalow mechanizmu transmisyjnego, stopnia dostosowania si¢ cen do zmian
kursu walutowego oraz analize propagacji zaktéceri ekonomicznych. W obecnie
wyKorzystywanych przez instytucje finansowe modelach DSGE coraz czesciej
odchodzi si¢ od technik Kkalibracji parametréw strukturalnych na rzecz ich
formalnej estymaciji, uwzgledniajacej pelna informacje. Bayesowskie metody
estymacji dostarczaja spojnych metod wnioskowania o parametrach modelu
DGSE oraz pozostalych, interesujacych z ekonomicznego punktu widzenia wiel-
kosciach, pozwalajac réwnocze$nie na wlaczenie do procesu estymacji dostepnej
decydentowi monetarnemu wiedzy, pochodzacej zaréwno z badari mikroekono-
micznych i innych analiz podmiotéw gospodarczych jak i zawartych w funkcji
wiarygodnosci. Modele DSGE pozwalaja na formalna estymacje i ocene niepew-
nosci zwiazana z parametrami fundamentalnymi, specyfikacja proceséw stocha-
stycznych oraz ksztaltowaniem sie dynamiki modelu.
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The main goal of this paper is an application of Bayesian inference in testing the relation
between risk and return of the financial time series. On the basis of the Intertemporal CAPM
model, proposed by Merton (1973), we built a general sampling model suitable in analysing
such relationship. The most important feature of our model assumptions is that the possible
skewness of conditional distribution of returns is used as an alternative source of relation
between risk and return. Thus, pure statistical feature of the sampling model is equipped with
economic interpretation. This general specification relates to GARCH-In-Mean model propo-
sed by Osiewalski and Pipieri (2000).

In order to make conditional distribution of financial returns skewed we considered a con-
structive approach based on the inverse probability integral transformation. In particular, we apply
the hidden truncation mechanism, two approaches based on the inverse scale factors in the positive
and the negative orthant, order statistics concept, Beta distribution transformation, Bernstein density
transformation and the method recently proposed by Ferreira and Steel (2006).

Based on the daily excess returns of WIG index we checked the total impact of conditional
skewness assumption on the relation between return and risk on the Warsaw Stock Market.
Posterior inference about skewness mechanisms confirmed positive and decisively significant
relationship between expected return and risk. The greatest data support, as measured by the
posterior probability value, receives model with conditional skewness based on the Beta
distribution transformation with two free parameters.
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1. INTRODUCTION

The relationship between risk and return constitutes the foundation of financial
economics. Numerous papers have investigated this trade-off testing the func-
tional dependence of excess return on the level of risk, both measured by
conditional expectation and conditional variance of aggregate wealth. Accor-
ding to Merton (1973), given risk aversion among investors, when investment
opportunity set is constant, there is a positive relationship between expected
excess return and the level of risk. Hence, it is possible to express the risk in
terms of expected premium generated.

Historically, authors have found mixed empirical evidence concerning the
relationship. In some cases a significant positive relationship can be found, in
others it is insignificant and also some authors report it as being significantly
negative. For instance, using monthly U.S. data French, Schwert and Stambaugh
(1987) and also Campbell and Hentschel (1992) found a predominantly positive
but insignificant relationship. Glosten, Jagannathan and Runkle found a negative
and significant relationship on the basis of Asymmetric-GARCH model, instead of
commonly used GARCH-in-Mean framework; see Engle, Lilien and Robins (1987).
Scruggs (1998) summarises the empirical evidence of considered relationship.

Recent empirical work offers some resolutions to the conflicting results in
the literature. Including into Merton (1973) Intertemporal Capital Asset Pricing
Model (ICAPM) an additional risk factor, measured by long term government
bond returns, Scruggs (1998) restores a positive relationship between risk and
return. Pastor and Stambaugh (2001) considered a possibility of structural breaks
in the risk-return relationship. Brandt and Kang (2004) investigated lead-lag
correlations and find a strong negative dependence between the contempora-
neous innovations and both the conditional mean and conditional variance of
excess returns. Ghysels, Santa-Clara and Valkanov (2006) find a positive risk
aversion coefficient using a mixed data sampling (MIDAS) approach to estima-
ting conditional dispersion. Campbell and Hentschel (1992), Guo and Whitelaw
(2003) and Kim, Morley and Nelson (2004) find a positive relationship when
volatility feedbacks are incorporated. Also many authors investigated a nonli-
near relationship between market risk and return, finding some evidence
confirming positive risk premium; see Pagan and Hong (1990) for nonparametric
approach and for other methods: Backus and Gregory (1993), Whitelaw (2000)
and Linton and Perron (2003).

The main goal of this paper is an application of Bayesian model comparison,
based on the posterior probabilities, in testing the relation between risk and
excess return of the financial time series. We revisited ICAPM model in order
to investigate the empirical importance of the skewness assumption of the
conditional distribution of excess returns. On the basis of the ICAPM model, we
built a general sampling model suitable in estimating risk premium. The most
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important feature of our model assumptions is that the possible skewness of
conditional distribution of returns is used as an alternative source of relation
between risk and return. Thus, pure statistical feature of the sampling model is
equipped with economic interpretation. This general specification relates to
GARCH-In-Mean model proposed by Osiewalski and Pipieri (2000). In order to
make conditional distribution of financial returns skewed we considered a con-
structive approach based on the inverse probability integral transformation. In
particular, we apply the hidden truncation mechanism, two approaches based
on the inverse scale factors in the positive and the negative orthant, order
statistics concept, Beta distribution transformation, Bernstein density transfor-
mation and the method recently proposed by Ferreira and Steel (2006).

Based on the daily excess returns of index of the Warsaw Stock Exchange
we checked the total impact of conditional skewness assumption on the relation
between return and risk on the Warsaw Stock Market. On the basis of the
posterior probabilities and posterior odds ratios, we test formally the explanatory
power of competing, conditionally fat tailed and asymmetric GARCH processes.
Additionally we present formal Bayesian inference about conditional asymmetry
in all competing specifications on the basis of the skewness measure defined by
Arnold and Groenveld (1995).

2. CREATING ASYMMETRIC DISTRIBUTIONS

The unified representation of univariate skewed distributions that we study is
based on the inverse probability integral transformation.

The family IP = {g, £:Q — R}, with the representative density s(.16, 17,) is
called the skewed version of the symmetric family I (of random variables with
unimodal symmetric density f{.18) and distribution function F, such that the
only one modal value is localised at x = 0) if s is given by the form:

s(x 16, n,) = f(x16) - p (F(x16) 1n,), for x € R. (1)

As seen from (1) the asymmetric distribution s (.16, 7,) is obtained from £ (.16)
by applying the density p(.In,) as a weighting function. The resulting family IP
is parameterised by two vectors, 8 and 1, where first is strictly inherited form
the symmetric family /, while n, contains specific information about the skewing
mechanism. The most important feature of (1) is that the distributions s and f
are identical if and only if p(.In,) is the density of the uniform distribution over
the unit interval; i.e. s = fiff p (yin,) = 1, for each y €(0, 1).

Within the general form (1) several classes of distributions P have been
imposed on some specific families of symmetric random variables. The first
approach of making distribution F(.16) skewed applied hidden truncation ideas.
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The skew-Normal distribution proposed by Azzalini (1985) constitutes the first
explicit formulation of such a skewing mechanism. In general this approach
assumes, that:

s(x 18, v,) = 2 - f(x18) - F(y, - x18), for xeR, (2)

where 7, eR is the only one parameter which governs the skewing mechanism;
1N, = (%). In this case p(ylyy) = 2 - F (y, - F'(»)6), for y (0, 1), and hence in (2)
positive and negative values of vy, define right and left skewed distributions.
Since, for each y €(0, 1), it is true that p(yl0) = 2 - F(O - F'(y)ly, = 0) = 1, the case
¥, = 0 leads to symmetry in (2).

As an alternative Jones (2004) proposed to apply the family of Beta
distributions in order to define p(.In,). This is a formal application of the
distribution of order statistics in skewing the family of random variables I. In
particular s (x 16, %) can be defined as follows:

5 (x 16, 1) = F(x16) - Be(F(xI6) ly,, 1), for x eR, 3)

where Be(y la, b) is the value of the density function of the Beta distribution
with parameters a > 0 and b > 0, calculated at y €(0, 1). Since Be(.I1, 1) defines
the density of the uniform distribution, we obtain, that for y, = ;! = 1 the
density s is symmetric. In (3) there is still only one parameter ¥, > 0, which
defines the type of asymmetry. If ¥, > 1, then s is right asymmetric, while ¥, <
1 constitutes skewness to the left.

The family IP of skewed distributions proposed in (3) can be generalised, by
incorporating Beta distribution with two free parameters @ > 0 and b > 0. This
leads to the following form of s:

s (x 10, n,) = f (x16) - Be(F(x16) la, b), for x eR. (4)

In this case the vector 1, = (a, b), which governs skewness, contains two
parameters. If a = b = 1 we retrieve symmetry, while a < b or a > b defines left
or right skewness. It can be shown that the skewing mechanism (4) in case,
when [ is the family of Student-t distributions yields skewed Student-t family
proposed by Jones and Faddy (2003).

Another method for introducing skewness into an unimodal distribution is
based on the inverse scale factors on the left and on the right side of the mode
of the density f(.16). Investigating this concept Ferndndez and Steel (1998)
proposed skewed Student-t family of distributions with the density £, (.lv, 0, 1, )
defined as follows:

2
ﬂks (XIOI 1; v, yl) = W { f; (X . 71'0; 1; V) . I-ne, i) + f; (X . YJ_IIO; 1; V) ) I((), 4.”)];
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where f, (xlu, h, v) denotes the value of the density function of the Student-t
distribution with v > 0 degrees of freedom, modal parameter peR and inverse
precision h > 0, calculated at xeR. The approach studied by Ferndndez and Steel
(1998) can be applied to any family I of symmetric distributions by defining in
(1) the following skewing mechanism for each ye(0, 1):

{ﬂYI “F s+ FOR - F_l(}’)[(n.s;n}
N+ RE() '

piyv) = ()

for 9, > 0. The resulting density s (.18, 7,) is symmetric if y, = 1, while 5, > 1 or
7 < 1 make distribution right or left skewed.

In the next approach we apply Bernstein densities, which are convex
discrete mixtures of appropriate densities of Beta distribution. For posterior
inference of such a family of distributions see Petrone and Wasserman (2002).
The following form of p constitutes flexible skewing mechanism:

plwy, .., w,)= Z w;Be (Ylj, m-j+1), ye (0, 1),
j=1

where m > 0, wo, w + ...+ w, =1

m

The resulting s (.16, 7n,) takes the form:

s (x10,m,) = fix18) - Y w; Be (F(x18) | j, m—j +), for x R, (6)

=1

where n, = (w,, ..., W), w;€(0, 1) forj =1, ..., m-1, and in (6) w,, = 1- wy-...- W, ;.
Equal weights w;, = m' lead to the symmetry in (6). However, in general the
resulting skewed densities (6) are often multimodal, especially for large values of
m. The main disadvantage of skewing mechanism based on (6) is, that we loose
some regularities of constructed family IP in favor of total flexibility in data fit.

Ferreira and Steel (2006) considered a constructive representation of the
univariate skewness by defining a mechanism which does not depend on F, does
not change location of the modal value and also keep the moment structure
unchanged. Starting from a general form of skewing mechanism:

P W) =1+ ln)g(r)-11, r,eR, (7)

they proposed an approach of deriving appropriate I(.) and g(.ly,) meeting
required properties. In particular, according to Ferreira and Steel (2006), it is
possible to consider:
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3
[% arctan(Zy/S)J
I (74) = 0.5 ’
1-2 Jg(tm)dt
0

where g(Y17) = Byl 05 + [2 = By = 051915, 4], for B of the following
form:

_ exp(y,y-1)
hx(yly)=h (2(exp(0.5Y4) - 1)]'

with h defined as a polynomial of order 2; h (z) = -32z* + 24z%. Such a particular
solution defines skewing mechanism equipped with properties restricted to the
postulates of the construct. Ferreira and Steel (2006) do not present exhaustive
characterisation of skewing mechanism (7), making theirs individual proposi-
tion focused only on modelling distributional skewness around the mode.

The next skewing mechanism is another example of an application of the
inverse scale factors idea. Four years before Fernandez and Steel (1998) published
theirs skewed version of the t distribution, Hansen (1994) proposed the follo-
wing simple generalisation of the Student-t density (normalized to have unit
variance):

. 3
ol e
5 (0, 1, v, %) = i (8)
2 N2
bc[1+v—}—2[lix++yf] J if X2,

where v>2, ye(-1;1),a=4 -5 -c(v-2)/(v-1), =1+ 3 - 3%a? and

= 0.5(v+ 1))
TTO.5v)Vr(v-2)

If v, = 0, then the function s(xI0, 1, v, 0) represents the density of the
symmetric Student-t distribution with v > 2 degrees of freedom, zero mode
and unit variance, while ye(~1, 0) and ye(0, 1) enable for left and right
asymmetry respectively. Here we will show, that the Hansen skewed Student-t
density can be treated within (1) as a result of imposing a particular skewing
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mechanism based on the inverse scale factors on the left and on the right side
of the mode. Let consider a random variable Z, with the density of the
following form:

[((x10, 1, v, ¥5) = { f(x/(1-¥)I0, 1, v) - I, o) + [ (x/(1 + )10, 1, v) - L, , .,(0)},
Y.e(-1; 1), v> 2,

where [, (.10, 1, v) is the density of the Student-t distribution with v > 2 degrees
of freedom, zero mean and unit variance. The mean E and the variance V of Z,
are given as follows:
E(Z) = a = 4%c(v-2)/(v-1)
V(Z) =P =1+ 3 y2-d?,

where:

co 0.5 +1))
T TO.5)Vr(v-)

It can be shown that the skewed density proposed by Hansen (1994) is the
density of the random variable X, obtained by standarisation of Z:

Consequently Hansen (1994) idea can be adapted to any symmmetric and
unimodal density f (with distribution function F) by imposing the following
skewing mechanism:

F—l F—l
f(l__(igjl(o;(m)(y) + f(l__'_(%JI[().s;l)(y)

by.) =
PO FEw)

9

, for . e(-1; 1).

In spite of a very similar form of mechanism defining Fernandez and Steel
(1998) skewed Student-t to the one related to Hansen (1994), both generalisa-
tions lead to different classes of asymmetric distributions with Student-type tails.
But some equivalences can be discovered. In particular, for each ¥, € (-1, 1), there
exist only one 7" > 0 (namely %" = {(1 + %)/(1-%)}™%) such, that mechanisms
r (ly) in (9) and p (.ly,) in (5) generate skewed densities with the same ratio of
<he probability mass on the left and on the right side of the mode.
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In the next section we present basic model framework, which is a starting
point in generating conditionally heteroscedastic models for daily returns. In
order to create the set of competing specifications, we make use of all presented
skewing mechanisms.

3. BASIC MODEL FRAMEWORK AND COMPETING SKEWED CONDITIONAL
DISTRIBUTIONS

Let denote by x; the value of a stock or a market index at time j. The excess
return on x,, denoted by y, is defined as the difference between the logarithmic
daily return on x;in percentage points (7;= 100 In[x/x; ;]) and the risk free interest
rate (denoted by r/), namely y; = r~r/. The voluminous literature focused on
examination the relationship between risk and return bases on the Intertempo-
ral Capital Asset Pricing Model, proposed by Metron (1973). According to the
assumptions of Merton (1973) theory, expected excess return E is proportional
to the standard deviaton D (both conditional with respect to the information
set at time j, denoted by vy, ):

E (yj'l//j—l) = a'D(Y,'l‘V,'_l)- (10)

The coefficient o" > 0 in (10) measures the relative risk aversion of the
representative agent. Under assumption of the informational efficiency of the
market, the information set at time j can be reduced to the history of the process
of the excess return, namely y; , = (...., ¥, ¥;4). Consequently an econometric
model of the relationship between risk and return should explain the properties
of the conditional (with respect to the past of the process of y) distribution of
the excess return y;. It is also of particular interest to find any linkage between
expected excess return and the measure of dispersion of the distribution of
conditional to y;_,. Following Engle, Lilien and Robins (1987), French, Schwert
and Stambaugh (1987) and Osiewalski and Pipieri (2000) we consider for Vi
a simple GARCH-In-Mean process, defined as follows:

yi=la+E@) b +u,j=1,2, (11)

where u; = [z,—E(z,.)]hl.“S, and z; are independently and identically distributed
random variables with E(z) < + l. The scaling factor h; is given by the GARCH(1, 1)
equation; see Bollerslev (1986):

= 2
by = o, + o * + Bihy .

The specific form of the conditional distribution of y; is strictly dependent
on the type of the distribution of z. Initially, in model denoted by M, we
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assumed for z; the Student-t density with unknown degrees of freedom v > 1,
zero mode and unit inverse precision:

z; IM~iiSt(v, 0, 1), v > 1.

The density of the distribution of z is given as follows:

2 (v+1)/2
p(ZIM))'_‘f;(ZlO' 1’ V):I]:(((())—..SS(VV)%%[]. +%] . (12)

Given model M,, E~(z) = 0, u; = zh"5, and hence (11) reduces to the simpler
form y; = ah* + 1, Let denote by 0 = (e, e, ,, B;, v) the vector of all parameters
in model M,. Here the conditional distribution of the error term u; is the
Student-t distribution with v > 1 degrees of freedom, zero mode and inverse
precision h;:

Py, 6, M) = B*% - fi(h 3 ul0, 1, v),j=1,2, ...

Consequently the following density represents conditional distribution of
the excess return at time j:

PO Wy 6, M) = B9 - [0S . (yah®$)I0, 1, v),j =1, 2, ... .

Given model M, the expected excess return (conditional to the whole past
V.,) is proportional to the square root of the inverse precission h;:

E (v, 6, M) = a hPS. (13)

The parameter a eR captures the dependence between expected excess
return and the level of risk both measured by E(y/ly;.,, M,, 6) and the scale
parameter h® respectively. Initially the relationship between risk and return
stated in (10) relates to the conditional standard deviation as a measure of risk.
In our approach, the relative risk aversion coefficient &' can be obtained by
reparameterisation of the model in terms of variance, instead of introducing
inverse precision. However our approach, based on the more general scale
measure, enables to test Merton (1973) theory in case of more volatile excess
returns, which do not posses conditional second moment.

Now we want to construct a set of competing GARCH specifications {M,
i=1, ..., k} by introducing asymmetry into density of the conditional distribu-
tion of excess return, p(yly,_,, 8, M,). The resulting asymmetric distributions are
obtained by skewing the distribution of the random variable z; according to
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methods presented in the previous section. The resulting asymmetric density of
z; is of the general form related to the formula (1):

plz IM,.) =f(210, 1, v) - p [F(z) m;, M), forzeR,i=1, 2, ..., k,

where p (n;, M;) defines the skewing mechanism parameterised by the vector
ni, and Fy() is the distribution function of the Student-t random variable with
v > 1 degrees of freedom parameter, zero mode and unit inverse precision.
Consequently, the conditional distribution of the error term «; in model M;
takes the form:

plty,,, 6, n, M) = %5 fi(h7 %0, 1, v) - plF(h7*%u) I, M), j=1,2, ...

This leads to the general form of the conditional distribution of daily excess
return y; in model M;

P(Y,- |\|’,‘_1; 8, n, M) = h,'_“'s : ﬁ(h,'—“'s(y,’uj)loi 1, v) - plF ,(h,*"s(y,ﬂ,-))m;, M), (14)
j=1,2, ...,

where 1, = [0 + E(z)}h"*. As the first specification, namely M|, we consider GARCH
model with skewed Student-t distribution obtained by the method investigated
by Ferndndez and Steel (1998). The skewing mechanism p [.In,, M,] is given by
the formula (§), where 1, = 7, > 0, and 7, = 1 defines symmetry (i.e. M, reduces to
the model M, under restriction 7 = 1). The model M, is the result of skewing
conditional distribution p (yly,,, 6, M,) according to the hidden truncation met-
hod. In this case p [.In,, M,] is defined by (2), 1, = 1, €R, while y, = 0 defines
symmetric Student-t conditional distribution for y,. In model M, we apply Beta
skewing mechanism with one asymmetry parameter. Density p[.In,, M,] is defined
by (3), where 1, = 3, > 0, and 7, = 1 reduces our model to the case of M,.
Specification M, is based on the Skewed Student-t distribution proposed by Jones
and Faddy (2003). In this case p [.In,, M,] is defined by the formula (4), n, = (4, b),
fora>0and b>0and a=>b =1 reduces M, to M,. In model M; we apply Bernstein
density based skewing mechanism for m = 2 parameters. It means that the skewing
mechanism p [.In;, M,] is defined by the formula (6), n, = (w,, w,) and w, = w, = 1/3
retrieves symmetry of the conditional distribution of y;, In model M we applied
a construct defined by Ferreira and Steel. Skewing mechanism p |.In,, M} is defined
by (7), while 1, = 7, €R and ¥, = 0 defines conditional symmetry. In specification
M, we considered Hansen (1994) skewed Student-t conditional distribution, by
applying mechanism p [In7,, M,] defined in (9). Here n, = %, (-1, 1), while 3, =0
reduces M, to the case of conditional symmetry.

All formulated specifications assume, that the conditional distribution of
y; is heteroscedastic, where time varying dispersion measure /i, defined by
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GARCH(1, 1) specification, is a function of the whole past of the process. The
degrees of freedom parameter v > 1 enable for fat tails of p (yly,,, 6, n;,, M)). In
each specification it is also possible to test whether the dataset supports
conditional distribution with Gaussian-type tails (for v—s{). The possible asym-
metry of conditional distribution can be captured in all models by the presence
of skewing mechanism. Additionally, skewness of the distribution of z in M,
generates nonzero expectation E (z) < + {. Consequently in (11):

E(ly.y, 6, m, M) = [0 + E(Z’-)]h’-”'S, for E(z) # 0. (15)

And hence for each specification M, i = 1, 2, 3, 4, 5, 6, 7, conditional
skewness of excess returns y; can be interpreted as an additional source of the
relationship between risk and return. This idea fully corresponds to Harvey and
Siddique (2000), who emphasize, that systematic skewness is economically
important and governs risk premium.

We denote by y¥ = (y,, ..., y) €Y the vector of observed up to day t (used
in estimation in day t) daily excess returns and by y/° = (¥, ,, ..., V;.,) €Y, the
vector of forecasted observables at time t. The following density represents the
i-th sampling model (i=1, 2, 3, 4, 5, 6, 7) at time t:

i

po, v, M) [Trolvon 6, M), i=1,2,3,4,5,6,7.

=1

Constructed at time ¢ Bayesian model M, i.e. the joint distribution of the
observables (¥, y/%) and the vector of parameters (6, n) takes the form:

P(}’m; Yf(t)l 81 77; |Ml) = P(}’m: yf(t)lel 77:: M:) : P (91 77,‘ lMi); (16)

and requires formulation of the prior distribution p (8, 1, IM,), for each specifica
tion M,. In general we assumed the following prior independence:

p@, n,IM) =p@M) - p M), i=1,2,3,4,5,6,7. (17)

In this paper we assume that for each i

p@ M) = p(6) = p(a) pla,) play) p(B,) p(v),

where p(c) is normal with zero mean and variance 10, p(e,) is exponential with
mean 1, p(z;) and p(B,) are both uniform over (0, 1), while p(v) defines
exponential distribution with mean (and standard deviation) equal to 10.

In order to make posterior inference about conditional asymmetry, as well
as to compare prior information about this phenomenon in all competing
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specifications, we considered skewness measure proposed by Arnold and Gro-
enveld (1995). Such a skewness measure, applied to the density p (yly,,, 6, 0,
M)) takes the form:

Y= 1-2 - P [Mod (y)M) ly,.,, 6, n, M}, (18)

where P [y, 6, n, M) denotes the cumulative distribution function of the
conditional distribution of daily return y; (given the whole past, parameters and
model M)) and Mod (y|M,) denotes the modal value of this distribution. The case
of symmetry is defined for y, = 0, while 3, < 0 or 3, > 0 imply left or right
skewness of p(yl.l Vi 6, My M),

Initially, we use (18) to control the total prior information about asymmetry,
which is included in each specification through the distribution p(n,IM;). Our
goal is to introduce prior information about 7; in such a way, that the resulting
prior distribution of skewness measure ¥, elicited in all models, are as much
similar as it is possible. In order to perform this task the prior distribution of
model specific (skewness) parameters can be defined in the following way. For
i=1,n=%>0,and p (n,IM,) is the density of the standardized lognormal
distribution truncated to the interval y,e (0.5; 2). Fori= 2, 1, = € R, and p (n,IM,)
is the density of the normal distribution with zero mean and variance equal to
3.Fori=3,1n;=7>0, and p (n,IM,) is the density of the standardized lognormal
distribution. For i = 4, n, = (4, b), and p (1,IM,) is the product of the densities
of the standardized lognormal distribution. For i = 5, 15 = (w,, w,) and p (75IM;)
is the product of the normal densities, both with mean 0.33 and variance 36,
truncated by the following set of restrictions: w; > 0, w, > 0, w, + w, < 1. For
i=6,1n=%¢cR, and p (nM,) is the density of the normal distribution with
mean 0 and variance equal to 20. Fori = 7, n, = %,e(-1, 1), and p (n,IM,) is the
density of the uniform distribution truncated to ye[-0.5, 0.5]. All competing
specifications, together with the prior distributions for 7, are presented in Table 1.

4. EMPIRICAL RESULTS FOR WIG DATA

In this part we present an empirical example of Bayesian comparison of all
competing specifications. We also discuss the results of the total impact of the
conditional skewness assumption on the relationship between risk and return
on the Warsaw Stock Exchange (WSE). Our dataset was constructed on the basis
of T = 2144 observations of daily growth rates, r;, of the index of the WSE (WIG
index) from 06.01.98 till 31.07.06. The risk free interest rate, r,f, used in excess
return y, was approximated by the WIBOR overnight interest rate (WIBORo/n
instrument). The time series of the excess returns y, as well as the risk free
interest rate, are depicted on Figure 1. As seen from the grey plot in Figure 1,
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—— excess return on WSE o-fisk free rate: WIBORt/n

T 0.06

T 0.05

i1 0.04

r 0.03

-2

-4

+ 0.02
-6
3 0.01
-8
-10 T T T — 0
06.01.1998 05.01.00 04.01.02 06.01.04 28.12.05

Fig. 1. Daily excess return on the Warsaw Stock Exchange from 06.01.1998 to 31.07.2006;

T = 2144 observations (black plot) and annualised risk free interest rate approximated by WIBOR
short term interest rate (grey plot)

mean = 0.0214; std. dev. = 1.49; skewness = -0.28; kurtosis = 6.58

huge outliers, caused by changes in the monetary policy, together with the
regions of almost no variability at the end of the 90s, depict very volatile
behaviour of the Polish zloty short term interest rate. Thus, it was very important
to check the sensitivity of our results with respect to the changes in the
definition of the risk free interest rate. Our empirical results remained practically
unchanged for r/ calculated on the basis of the middle and long term WIBOR
zloty interest rate and also in the case rf = 0 for each j.

Table 2 presents decimal logarithms of the marginal data density value, as
well as the posterior probabilities P(M;ly"), both calculated for each of competing
models M;, i =0, 1, ..., 7. The initial specification M,, built on the basis of the
conditional symmetric student-t distribution, receives a little data support, as
the posterior probability P(M,ly") is not greater than 8.5%. The all remaining
posterior probability mass is attached to specifications which allow for condi-
tional skewness. It is clear, that the modelled dataset of excess returns of WIG
index do not support decisively superiority of any of competing skewing
mechanism. The mass of posterior probabilities is rather dispersed and strongly
distributed among models which allow for conditional asymmetry. The greatest
value of P(M|ly"Y) receives conditionally skewed Student-t GARCH model gene-
rated by the Beta distribution transformation with two free parameters. In this
case the value of posterior probability is greater than 40%. The dataset also
support conditionally skewed Student-t GARCH model with hidden truncation
mechanism (M,) and Beta distribution transformation with one free parameter



Table 1

Presentation of the set of compenting skewing mechanisms and the prior distributions
of skewness parameters, p (17;IM)), i=1, 2, 3, 4,5, 6, 7

M, M; Mg M;
Azzalini (1985), y, € R, y~ N(0,3) | Beta distribution with one parameter Ferreira and Steel (2006) Bernstein densities (2 parameters)
(Jones 2004), 13 >0 In y3 ~ N (0,1) construct, 7, ~ N (0,20) wy ~ N (0.33;36), wy ~ N (0.33;36)

POIR) =2 - Fly, - F1()l0) POy = Be(lys, 157) POt = 1+H()sWv) - 11 | piiwy, wp) = wy Be(1,3) +
+ Wy Be(y12,2)+(1-w-wy)Be(y13,1)
symmetry: , = 0 symmetry: y3 = 1 symmetry: v, =0 symmetry: w; = 1/3,i=1,2,3
M, M, M,
Beta distribution, two parameters Hansen (1994) skewed Student-t Inverse scale factors, Fernandez and Steel (1998),
(Jones, Faddy 2003) ¥s ~ U(-0.5; 0.5) Iny ~ N(©O,1), n, € (0.5;2)

Ina ~ N(0,1), Inb ~ N(0,1), a>b, b>0

Fly) Fly) 2 fn F'oigos + 7' Flolgs)
, _ f[ ~ ]I(O;O.S)(y)+f[ 1(0_5;1)()/) P(}’IY = 1 (0;0.5) 1 (0.5 1)
p(la,b) = Be(yla,b) . 1-7 T+ys 1 v+ FF )
FE )

symmetry:a=b=1 symmetry: y; =0 symmetry: = 1

801
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(M,). Those three models cumulate more than 90% of the posterior probability
mass, making all remained conditionally skewed specifications improbable in
the view of the data. Thus, inverse scale factors (models M, and M), the
Bernstein density transformation (with 2 free parameters) and Ferreira and Steel
(2006) construct lead to very doubtful explanatory power of the resulting
GARCH specification. Those models are strongly rejected by the data, as the
values of posterior probabilities are much smaller than posterior probability of
symmetric GARCH model (M,).

In Table 3 we present the results of Bayesian inference about tails and skewness
of the conditional distribution of daily excess returns in all competing specifica-
tions. Apart from making inference about model specific skewness parameters in
each model, we also put posterior means and standard devations of Arnold and
Groenveld (1995) skewness measure y,,, as well as the values of posterior pobability
of left asymmetry of the density p(yly,,, 6, n, M) (i.e. P(, < Oy, M)).

In case of conditional symmetry (model M,) the dataset clearly support the
hypothesis of existence of the variance of the distribution p(yly,,, 6, M,), because
the whole density of the posterior distribution of the degrees of freedom parameter
v is located on the right side of the value v = 2. Also, rather tight location of p (viy®,
M,) around the value v = 7 in model M,, assures that the conditional distribution
of daily returns possesses moments of order till 7. Those properties of the posterior
distribution p(vly¥, M,) remains unchanged in case of all conditionally skewed
specifications. Only in model M,, Beta distribution transformation with 2 free
parameters both, location and scale of the posterior density of the degrees of
freedom parameter change substantially. However the moment structure of the
conditional distribution if y, remains rather the same in model M,. The dispersion
of the posterior distribution of v, as measured by the posterior standard deviation,
precludes conditional normality in all competing specifications.

The posterior means and standard deviations of both, asymmetry parame-
ters 7, and skewness measure y, (see Arnold and Groenveld 1995) indicate, that,
in the majority of the specifications, there is strong evidence in favour of left
skewness of the conditional distribution of modelled daily returns. The posterior
distributions of vy,, are tightly located on the left side of the value ¥, = 0 in case
of M, for i =2, 3, 4, 5 and 6, decisively confirming left asymmetry of p(yly,,,
0, n, M,). The greatest intensification of conditional skewness, measured by
posterior mean of p(y,ly”, M), is obtained in model M,. In this case the posterior
expectation of asymmetry measure is equal to y, = -0.0216, with posterior
standard deviation equal about 0.0024. Also hidden truncation mechanism and
Beta distribution transformation with two free parameters support comparable
level of conditional left asymmetry. The inverse scale factors mechanisms (both,
M, and M;) and conditional density based on the Ferreira and Steel (2006)
construct generated posterior distributions of y,, localized very close to the value
% = 0 and also much more dispersed. Consequently, in case of models M,, M,



Table 2

Decimal logarithm of the marginal data density values, posterior probabilities of all competing specifications and posterior odds ratios
for M; fori=1, 2, 3, 4, 5, 6, 7, against M,

M, M; M, M; M, Mg M; M,
Azzalini Beta with 1 Beta with 2 Bernstein Fernandez Ferreira Hansen Student-t
(1985) parameter, parameters densites and Steel and Steel (1994) GARCH
Jones (2004) | Jones and Faddy (1998) (2006) (conditional
(2003) symmetry)
Symmetry p=0 =1 a=b=1 w; =1/3 n=1 7,=0 v5=0 Always
logp/¥IM) | -1558.50 -1558.78 -1558.41 ~1560.82 ~1559.45 -1560.45 1559.34 -1559.06
POMIYY, 0.3015 0.1582 0.3709 0.0014 0.0338 0.0338 0.0436 0.0830
i=0,..6
PMy®, 0.3288 0.1725 0.4045 0.0016 0.0369 0.0369 0.0475 X

i=1,..6

O1t



Table 3
Posterior means and standard deviation of tails and asymmetry parameters and posterior probabilities of left asymmetry of the density

pYivi1, 6, Ny M)
Azzalini Beta with 1 Beta with 2 Bernstein Ferndandez Ferreira Hansen Student-t
(1985) parameter, parameters densites and Steel and Steel (1994) GARCH
Jones (2004) | Jones and Faddy (1998) (2006) (conditional
(2003) symmetry)
P(M,-Iym) 0.3015 0.1582 0.3709 0.0014 0.0338 0.0076 0.0436 0.0830
tails v > 1 7.05 7.14 10.57 7.05 6.94 7.15 6.94 6.96
1.06 1.06 2.59 0.90 1.01 1.02 1.05 1.02
skewness, 7; g2: -0.1074 g3: 0.9480 a: 0.6665 wy: 0.3637 n: 1.0029 ¥74: ~0.0489 g5: 0.0030 —
0.0617 0.0288 0.1259 0.0324 0.0148 0.0238 0.0148
b: 0.7586 way: 0.3579
0.1384 0.0342
™ -0.0208 -0.0216 -0.0193 -0.0164 0.0038 8.086e-5 0.0030 —_—
symetry $%,=0 0.0029 0.0024 0.0067 0.0054 0.0080 0.0148
P(n< Oly('), M) 1.0000 1.0000 0.9960 0.3260 14.557e-5 0.4173 —
P (< Oy'%) 0.9677

It
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and M, the posterior probabilities of left asymmetry, P(y, < Oy, M), are very
small, making symmetry, as well as skewness to the right, not strongly rejected
by the data. Finally, on the basis of the Bayesian model pooling technique, we
obtained posterior probability of left asymmetry calculated considering the
whole class of specifications M,, i = 1, ..., 7. The modelled dataset clearly supports
left asymmetry, as P(y, < Oly) = 0.9677, but it also leaves some uncertainty
about the true intensification of this phenomenon. Posterior probability of
symmetry and right skewness of p(yly,,, 6, 7, M)) (equal to 0.0323) does not
totally reject those cases.

Our inverse probability integral approach to representation of the univariate
skewness enables to present the sources of possible conditional asymmetry
easily. In Table 4 we discuss the empirical differences between all competing
skewing mechanisms. We present the posterior means of the skewing distribu-
tions p(.In,) in all competing specifications M, i =1, ..., 7. The WIG excess returns
data contain specific information about the conditional asymmetry occured as
a source of different tail behavior of the density p(yly,,, 6, n, M)). This may
explain such clear separation of conditionally skewed models with reasonable
data support and models strongly rejected in the view of the data. The subset
of specifications with very weak data support, namely models M,, M,, M, and
M,, show no conditional skewness effect, because the presented densities p(.In;)
are very close to the one corresponding to uniform distribution. Consequently,
two alternative inverse scale factors, Ferreira and Steel (2006) construct and
Bernstein densities do not yield a mechanism sensitive to the skewness repre-
sented by the WIG data. Three models with the greatest data support (built on
the basis of hidden truncation mechanism and Beta distribution transforma-

Table 4

Posterior means of skewing mechanisms p (.In;} in models M; i = 1, 2, 3, 4, 5, 7 and the skewing
mechanism obtained using Bayesian model pooling approach

Atz Ay M, : My
Azzalini (1985), Beta one parameter Beta two parameters : Ferndndez and Steel (1998),
LAY = 03288 P(Miv)=0.1725 Py = 04045 : PM) =0.0169
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tions) show substantial difference of p(.In;) from the case of conditional symme-
try. Since the values of p(.1n,) (for i = 2, 3 and 4) exhibit variability on the bounds
of the interval (0, 1), the considerable amount of skewness is located in the tails
of the conditional distribution of the excess returns ¥;- Quite similar tail behavior
can be observed in case of hidden truncation mechanism and Beta distribution
transformation with one free parameter. In model M, and M, the conditional
left asymmetry of the density p(yly,_,, 6, n, M) is forced by greater concentration
of probability mass in its left tail than in the right tail. In model with the greatest
data support, namely in M, based on the Beta distribution transformation with
two free parameters, the conditional skewness effect is also the result of
asymmetric tail monotonicity. However the distinction between left and right
tail of p(yly,.,, 6, n, M,) is definitely more subtle. In case of model M,, the
skewing mechanism p (.I7,) makes conditional distribution of excess returns
more leptokurtic, as the function p(.In,) has its extremes on the bounds of the
interval (0, 1). Since the global extreme value of p(yIn,) is reached for.y = 0, the
skewing mechanism in M, forces left asymmetry.

Finally in Table 5 we compare the total impact of the conditional skewness
effect on the tested relation between risk and return. According to our assump-
tions, the conditional expectation of the excess return is proportional to the
square root of the inverse precision A;. Since we parameterize the market risk by
a more general dispersion measure, than standard deviation, we report the
information about the relative risk aversion by the posterior characteristics of
the function « + E (z)), see (15). Initially we checked the strength of the relation
in model M,, which does not allow for conditional skewness. Given M,, E(z) = 0
and the whole information about relative risk aversion is reflected in parameter
o, see (13). Just like many other researchers, given M,, we obtain positive but
rather weak relation between expected excess return and risk. The posterior
probability P(a > 0IM,, y) equal about 0.92 leaves considerable level of
uncertainty about the true strength of tested relation. Consequently, model M,
does not confirm our hypothesis strongly. Imposing unreasonable (in the view
of the data) skewness into conditional distribution of excess returns also may
not strengthen our inference. In case of models with weak data support (inverse
scale factors M, and M,, Ferreira and Steel (2006) construct M,) the assumption
of asymmetry of the density p(yly_,, 6, 7, M) does not improve posterior
inference about the sign of a« + E(z). In case of M,, M, and M, posterior
probability of positive relationship is very close to the value generated within
M,. Only in case of the skewing mechanisms with the greatest data support,
namely Beta transformation with two parameters and hidden truncation, the
WIG excess returns yield decisive support of the positive sign of the relative risk
aversion coefficient. In case of model M,, the posterior probability of positive
sign of & + E(z)) is greater than 0.99, leaving no doubt about the significance of
the relationship between risk and return postulated by Merton (1973). Hence,



Posterior analysis of the impact of the conditional skewness assumption on the relation between risk and return

Table 5

M, M; M, M; M; Mg M; M,

Azzalini Beta with 1 Beta with 2 Bernstein Fernandez Ferreira Hansen Student-t

(1985) parameter, parameters densites and Steel and Steel (1994) GARCH
Jones (2004) | Jones and Faddy (1998) (2006) (conditional

(2003) symmetry)
o + E(z) 0.2567 0.1440 0.2148 0.2085 0.0469 0.0489 0.441 0.0483
0.1162 0.0912 0.0852 0.0933 0.0349 0.0338 0.0316 0.0337
P(a + E(z;) >0!M,~,y(')) 0.9894 0.9528 0.9972 0.9893 0.9102 0.9230 09171 0.9201

P(a + E(z)) > Oly') 0.9777

149!



115

it is possible to confirm positive sing of & + E(z) only by imposing specific
skewing mechanism into conditional distribution of excess returns. Beta distri-
bution transformation with two free parameters is able to detect additional
source of information about risk premium in the WIG dataset. Also, hidden
truncation mechanism and Bernstein density transformation strongly confirm
positive sing of the risk aversion coefficient, as posterior probability P(e + E(z))
> OIM;,, yY) is greater than 0.98 for i = 2 and S.

5. CONCLUDING REMARKS

In this paper we presented the results of Bayesian estimation of the impact of
the conditional skewness assumption on the strength of the relationship
between risk and return. Initially, on the basis of the Intertemporal CAPM
model, proposed by Merton (1973), we built the GARCH-In-Mean sampling
model, suitable in analysing such relationship. Our approach, which fully relates
to the model proposed by Osiewalski and Pipieri (2000), treats the skewness of
the conditional distribution of excess returns as an alternative source of
information about risk aversion. Thus pure statistical feature of the sampling
model was equipped with economic interpretation.

Based on the daily excess returns of WIG index we checked the total impact
of conditional skewness assumption on the relation between risk and return.
Posterior inference about skewing mechanisms showed positive and decisively
significant value of the coefficient of the relative risk aversion once an appro-
priate, specific skewing mechanism was imposed in conditional Student-t
distribution. The greatest data support, and also very strong support of the
relation postulated by Merton (1973), received skewness obtained by Beta
distribution transformation with two free parameters; see Jones and Faddy
(2003). Also strong confirmation of positive relative risk aversion coefficient was
generated by hidden truncation mechanism, proposed by Azzalini (1985) and
Bernstein density transformation. Many other skewing mechanisms considered
in the paper were strongly rejected by the WIG dataset. Consequently, in many
cases we observed no impact of conditional asymmetry on the tested relation.
The WIG excess return contained specific information about conditional skew-
ness, which was able to detect only by models with the greatest data support.
Thus, in our empirical example it was possible to identify asymmetry of the
conditional distribution as an additional source of information concerning risk
premium only in case of specific, more flexible skewing mechanisms, than
previously considered in the literature.
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STRESZCZENIE

Mateusz Pipieri. Wykorzystanie warunkowej asymetrii w badaniu zaleznosci pomiedzy oczekiwang
stopa zwrotu a poziomem ryzyka. Analiza bayesowska dla danych WIG. Folia Occonomica
Cracoviensia 2007, 48: 95-117.

Zasadniczym celem artykulu jest zastosowanie wnioskowania bayesowskiego w badaniu relacji
pomiedzy oczekiwang stopa zwrotu a poziomem ryzyka na Gieldzie Papieréw Wartosciowych
w Warszawie. Na podstawie migdzyokresowego modelu CAPM (ang. Intertemporal-CAPM),
zaproponowanego przez Mertona (1973), zbudowano ogélny model prébkowy w ramach
ktérego jest mozliwe testowanie omawianej relacji. W rozwazanym modelu statystycznym
Zrédlem zaleznosci pomigdzy oczekiwanym zwrotem a poziomem ryzyka jest asymetria
rozkladu warunkowego stép zmian. Propozycja ta wykorzystuje koncepcje GARCH-In-Mean
Osiewalskiego i Pipienia (2000) oraz dostarcza formalnej, ekonomicznej interpretacji skosnosci
wystepujacej w modelu prébkowym.

W artykule rozwazono wiele konkurencyjnych specyfikacji dopuszczajacych warunkowa
asymetri¢. W szczegdlnosci zastosowano mechanizm ukrytego uciecia, alternatywne skalowa-
nia wokét modalnej, transformacje rozkladem Beta, gestosci Bersteina oraz metode zapropo-
nowan¢ przez Ferreire i Steela (2006).

Na podstawie danych dotyczacych kwotowari indeksu WIG dokonano analizy wplywu
wprowadzenia do modelu warunkowej asymetrii stép zmian na postulowana relacje pomiedzy
oczekiwana stopa zmian a poziomem ryzyka. Wyniki bayesowskiego poréwnania modeli, jak
réwniez analiza a posteriori parametréw skosnosci potwierdzily w sposéb zdecydowany zato-
zenia teorii Mertona (1973). Uzyskano silnie istotna i dodatnia zalezno$¢ pomiedzy stopa
zwrotu indeksu WIG i zmienno$cia. Najwyzsza warto$¢ prawdopodobieristwa a posteriori
uzyskal model, w ktérym efekt asymetrii jest rezultatem zastosowania transformacji rozktadem
Beta z dwoma swobodnymi parametrami.
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WSTLP

Kontrola efektu réwnoczesnego testowania wielu hipotez zajmuje sie teoria
wnioskowarn wielokrotnych. Dynamiczny rozwdj tej dziedziny wiedzy
wynika z intensywnego stosowania metod statystycznych w réznorodnych
dziedzinach nauki: medycynie, farmacji, genetyce, fizyce, astronomii itp. Row-
niez w badaniach ekonomicznych testowanie wielokrotne dotyczy bardzo wielu
sytuacji badawczych. W przeciwieristwie do wnioskowania sekwencyjnego, kto-
re zazwyczaj wystepuje explicite, réwnolegle testowanie wielokrotne jest czesto
niedostrzegane, a czasem po prostu swiadomie lekcewazone.

Zazwyczaj wniosKi z badari empirycznych wysnuwane sa po zweryfikowaniu
wielu hipotez statystycznych, kazdej na poziomie istotnosci @. Tym samym
ignorowany jest fakt, ze im wieksza liczba rozpatrywanych hipotez, tym jest
wieksze prawdopodobieristwo wykrycia pozornie istotnych statystycznie zwiaz-
kow, ktére w rzeczywistosci nie istnieja. Dla zilustrowania problemu rozwazmy
k niezaleznych testow istotnosci, ktdrych hipotezy zerowe sa prawdziwe. Testo-
wania przeprowadzamy na poziomie istotnosci . Prawdopodobieristwo tego, ze
nie odrzucimy Zzadnej hipotezy zerowej wynosi (1 - ). Jezeli przyktadowo,
testujemy k = 20 niezaleznych, prawdziwych hipotez zerowych, kazda na pozio-
mie istotnosci 0,05 to prawdopodobieristwo odrzucenia przynajmniej jednej
z nich wynosi 1-0,95% = 0,64, czyli okazuje sie, ze bardziej prawdopodobne
jest uzyskanie przynajmniej jednego istotnego statystycznie wyniku, niz nie
odrzucenie zadnej z hipotez zerowych. Poniewaz w badaniach praktycznych
rzadko mamy do czynienia z niezaleznymi testami, wiec powyzsze obliczenia
nalezy traktowa¢ jako ostrzezenie mdéwiace o tym, ze im wiecej testowarl
przeprowadzamy, tym wiecej wystepuje blednych odrzuceri hipotez zerowych.
Nalezy zatem starac sie ogranicza¢ w badaniach liczbe przeprowadzanych testo-
wari oraz stosowac wlasciwa metodologie, umozliwiajaca kontrolowanie opisa-
nego powyzej efektu wnioskowania wielokrotnego.

Klasyczne procedury wnioskowari wielokrotnych MCP (ang. Multiple Compa-
rison Procedure), od lat obecne w literaturze naukowej, maja liczne grono zaréwno
zwolennikdw, jak i przeciwnikow. Juz w najbardziej typowej sytuacji wniosko-
wania wielokrotnego przy wydzielaniu jednorodnych podgrup wartosci
przecietnych, gdy ANOVA spowoduje odrzucenie hipotezy zerowej, badacz napo-
tyka problem wyboru najwtasciwszej procedury z bogatego zbioru procedur post-
hoc, zwlaszcza ze 16zne procedury daja rézne podzialy zbioru wartosci przecietnych
(Denkowska 1999). Kolejna wada procedur post-hoc sa otrzymywane wyniki,
czestokro¢ trudne do zinterpretowania na gruncie praktyki (np. nierozlaczne
jednorodne podzbiory wartosci przecietnych). Rozwiazania klasyczne zalecane
w literaturze przedmiotu maja ponadto rygorystyczne wymagania modelowe.

Wybdr procedury MCP zalezy m.in. od zbioru elementéw, ktére zamierzamy
testowac. Do typowych sytuacji badawczych naleza: poréwnywanie parami
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wartosci przecietnych, poréwnywanie parami wartosci przecietnych z wartoscia
kontrolna lub ,najlepsza” oraz testowanie istotnosci kontrastéw, czyli kombi-
nacji liniowych wartosci przecietnych, dla ktérych suma wspdiczynnikow wy-
nosi zero. Innym bardzo istotnym czynnikiem decydujacym o wyborze proce-
dury sa zalozenia modelu statystycznego. Wybdr wiasciwej procedury nie jest
zadaniem prostym. Wielo$¢ zaawansowanych i ztozonych procedur, réznorod-
nos¢ uzyskiwanych wynikoéw w zaleznosci od wybranej procedury oraz trudno-
$ci interpretacyjne moga zniecheca¢ praktykow do stosowania procedur wnio-
skowari wielokrotnych. A przeciez testowanie wielokrotne to nie tylko poréw-
nywanie wartosci przecietnych wymienione wczesniej, czy testowanie istotnosci
kontrastow. Z testowaniem wielu hipotez mamy do czynienia np. przy doborze
zmiennych objasniajacych do modelu regresji podczas testowania istotnosci
wspolczynnikéw korelacji w macierzy korelacji lub przy testowaniu istotnosci
ocen parametrow strukturalnych w modelu regresji wielorakiej.

Alternatywe dla procedur klasycznych stanowia procedury testowari wielo-
krotnych, oparte na prawdopodobieristwach testowych, w ktérych proces
testowania opiera si¢ przede wszystkim na analizie indywidualnych prawdo-
podobieristw testowych. Procedury testowari wielokrotnych oparte na upo-
rzadkowanych prawdopodobieristwach testowych rekomendowane sa w licz-
nych artykulach naukowych, zaréwno z genetyki, psychologii, jak i farmacji,
czy meteorologii. Zaleta tych procedur jest fakt, iz zakres ich zastosowar moze
by¢ bardzo szeroki, a ich wymagania co do zatozeri modelu statystycznego sa
nieduze. Istotna kwestia jest jedynie typ zaleznosci pomiedzy statystykami
testowymi, gdyz w przypadku niezaleznych statystyk testowych lub pewnych
typow zaleznosci nalezy stosowa¢ procedury o wiekszej mocy.

Testowanie wielokrotne w badaniach ekonomicznych jest faktem. W dobie
wielkiej popularno$ci metody data mining, kontrola efektu testowania wielokro-
tnego wydaje si¢ po prostu niezbedna. Nasuwa sie zatem pytanie: czy kontrole
efektu wnioskowania wielokrotnego w badaniach ekonomicznych mozna po-
wierzy¢ procedurom testowari wielokrotnych opartym na prawdopodobieri-
stwach testowych.

W artykule rozwazane jest stosowanie procedur testowari wielokrotnych
opartych na uporzadkowanych prawdopodobieristwach testowych w typowych
sytuacjach badawc¢zych wystepujacych w ekonomii:

— do poréwnywania parami wartosci przecietnych w celu wydzielania jedno-
rodnych podgrup wartosci przecietnych w modelu jednoczynnikowej ana-
lizy wariancji;

— do testowania istotno$ci wspoélczynnikéw korelacji w macierzy korelacji;

— do testowania istotnosci parametréw strukturalnych w modelu regresji
wielorakiej.
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2. WPROWADZENIE DO TEORII TESTOWAN WIELOKROTNYCH

Wtasciwa kontrola efektu wielokrotnosci testowania jest zagadnieniem trudnym
i kontrowersyjnym. Pierwsza, a zarazem kluczowa decyzja jest wybdr zbioru
wnioskowari, ktory bedzie tworzy¢ rodzine wnioskowar. Hochberg i Tamhane
(1987) zalecaja, zeby w przypadku, gdy testowane hipotezy nie sa ze soba
powiazane ani zawartos$cia, ani poéZniejszym wykorzystaniem, traktowac je
oddzielnie, a nie facznie. W przeciwnym wypadkuy, istotnym jest branie pod
uwage lacznego pomiaru bledow. Gdy wniosek koricowy wysnuwany jest na
podstawie przeprowadzonych testéw analizowanych lacznie i jego trafnos¢
zalezy od tacznego pomiaru bledéw dla danego zbioru wnioskowari, wtedy taki
zbidr wnioskowari powinien by¢ rozpatrywany tacznie jako rodzina.

W celu zaprezentowania najwazniejszych miar btedu I rodzaju dla ro-
dziny wnioskowar rozwazmy problem jednoczesnego testowania k hipotez,
wsrod ktorych ko hipotez jest prawdziwych. Niech R oznacza liczbe hipotez
zerowych odrzuconych na korzys$¢ odpowiednich hipotez alternatywnych,
za$ V — liczbe prawdziwych hipotez zerowych, ktére odrzucamy. R, V sa to
zmienne losowe. Po przeprowadzeniu testowania znana jest tylko liczba
hipotez, ktére odrzucamy — R, a tym samym liczba hipotez zerowych, dla
ktérych nie mamy podstaw do odrzucenia: k — R. Wartos¢ zmiennej losowej
V nie jest obserwowana.

W literaturze tematu najczesciej wyrézniane sa dwie miary btedu I rodzaju dla
rodziny wnioskowari FWE (ang. Family-Wise Error Rate) (Hochberg i Tamhane,
1987; Miller, 1981):

FWE =P(V 2 1),

FDR (ang. False Discovery Rate):

14
E|— | gdyR>0
FDR = (R] 8y

0 gdy R=0.

Kontrola FWE dla rodziny wnioskowari oznacza, iz prawdopodobieristwo
odrzucenia przynajmniej jednej prawdziwej hipotezy zerowej jest nie wieksze
od ustalonego z gory a. Nie we wszystkich badaniach stosowanie procedur
kontrolujacych FWE daje dobre rezultaty. W przypadku licznych rodzin wnio-
skowari, procedury FWE ostabiaja moc indywidualnych wnioskowari, w wyniku
czego otrzymujemy zbyt mato odrzuceri hipotez zerowych. W 1995 roku Ben-
jamini i Hochberg zaproponowali nowa miare biedu I rodzaju dla rodziny
wnioskowari FDR (ang. False Discovery Rate), ktdrej kontrola oznacza, iz wartosé
oczekiwana frakcji blednych odrzuceri w$réd wszystkich odrzuceri hipotez
zerowych jest kontrolowana na ustalonym z géry poziomie.



123

Dla zilustrowania r6znicy pomiedzy FWE i FDR rozpatrzmy sytuacje, gdy
rodzina wnioskowari obejmuje 1000 hipotez zerowych i odpowiadajacych im
hipotez alternatywnych. Poréwnajmy sytuacje odrzucenia 100 hipotez zero-
wych, z czego jedna jest prawdziwa, z sytuacja odrzucenia w tym zbiorze dwéch
hipotez, z czego jedna jest prawdziwa. Z punktu widzenia FWE obie te sytuacje
sa tak samo niekorzystne, bo odrzucona zostata jedna prawdziwa hipoteza
zerowa. Mozna jednak spojrze¢ na ten wynik w ten sposdb, iz tylko 1% odrzucerd
bylo blednych w pierwszej sytuacji, a az 50% w drugiej.

3. PROCEDURY TESTOWAN WIELOKROTNYCH
OPARTE NA PRAWDOPODOBIENSTWACH TESTOWYCH

Procedury testowari wielokrotnych oparte na prawdopodobieristwach testowych
wydaja si¢ by¢ interesujaca alternatywa dla klasycznych procedur MCP. Zakres
zastosowar tych procedur jest bardzo szeroki. Procedury te moga by¢ stosowane
w przypadku skoriczonych rodzin hipotez minimalnych, a proces testowania
przy ich wykorzystaniu opiera sie przede wszystkim na analizie indywidualnych
prawdopodobieristw testowych. Istotna zaleta tych procedur sa nieduze wyma-
gania co do zalozeri modelu statystycznego.

Z procedurami testowari wielokrotnych $cisle zwiazane jest pojecie skory-
gowanych prawdopodobieristw testowych (ang. adjusted p-values).
Analogicznie do definicji zwyklych (nieskorygowanych) prawdopodobieristw
testowych p, skorygowane prawdopodobieristwo p, dla hipotezy H,,
vs. H,;, rowne jest najmniejszej wartosci FWE, dla ktérej H,; moze zostac
odrzucona, gdy cata rodzina hipotez jest rozpatrywana. Przy czym zaktadamy,

ze rozpatrujemy rodzine 'k’ minimalnych hipotez zerowych H,,, H,,, ..., H,,
z odpowiadajacymi im prawdopodobieristwami testowymi p,, p,, ..., p;- Majac
wyznaczone' skorygowane prawdopodobieristwa testowe p;, (i = 1, ..., k) dla

kazdego testu H,; vs. H, , decyzja o odrzuceniu hipotezy H,, na poziomie FWE
réwnym « podejmowana jest, gdy p,<a. Skorygowane prawdopodobieristwa
testowe sa definiowane analogicznie dla FDR.,

Ze wzgledu na kontrole bledu I rodzaju dla rodziny wnioskowari, procedury
testowarni wielokrotnych mozna podzieli¢ na:
— procedury kontrolujace FWE;
— procedury kontrolujace FDR.

Do uniwersalnych procedur testowari wielokrotnych kontrolujacych FWE
zaliczamy jednoetapowa procedure Bonferroniego oraz jej wieloetapowa mo-

1Sposoby wyznaczania skorygowanych prawdopodobieristw testowych dla poszczegdinych
procedur testowari wielokrotnych przedstawione zostana w dalszej czesci artykutu.
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dyfikacje — procedure Holma. Procedura Bonferroniego jest najpro-
stsza procedura testowari wielokrotnych, a jej algorytm mozna przedstawic
nastepujaco:

odrzucamy H,; wtedy gdy p, < %.

Metoda Bonferroniego jest bardzo konserwatywna, czyli jest metoda o malej
mocy. Skorygowane prawdopodobieristwa testowe dla metody Bonferroniego
wyznaczane s ze Wzoru:

p=minkp; 1) dlaj=1,..k (1)

Procedura Holma jest mniej konserwatywna niz metoda Bonferronie-
go, bowiem kazda hipoteza odrzucona przez metode Bonferroniego jest odrzu-
cona rowniez przez metode Holma, natomiast hipotezy odrzucone przez metode
Holma moga nie zosta¢ odrzucone przez metode Bonferroniego. Dla uporzad-
kowanych prawdopodobieristw testowych p,, < p, < ... £ p, skorygowane
prawdopodobieristwa testowe dla metody Holma wyznaczane sa ze wzoréw:

ﬁ(l) = mln(l; kp(])) oraz

ﬁ(’.) =min (1,‘ max (ﬁq_x): (k —-j+1) p(l)))
dlaj=2,.., k

@

Procedure Bonferroniego mozna zmodyfikowa¢ korzystajac z nieréwnosci
Siddka w przypadku, gdy rozpatrywane statystyki testowe tworza wielowymia-
rowy rozklad normalny lub rozklad t-Studenta o niezaleznych skladowych
(Hochberg i Tamhane, 1987; Shaffer, 1995), a rozwazane hipotezy alternatywne
maja dwustronne zbiory krytyczne. Modyfikacja metody Bonferroniego polega

1
na zastapieniu % przez 1 — (1 - ). Prawdopodobieristwa skorygowane dla pro-

cedury Bonferroniego-Siddka liczone sa ze wzoru:
P=min(1-(1-p)1) daj=1, ..,k 3)

Jak wykazali Holland i Copenhaver (1987) procedura Bonferroniego-Sidaka
kontroluje FWE réwniez w przypadku, gdy statystyki testowe maja dodatnia
zalezno$¢ orthantowa (Denuit i Scaillet, 2004).

Procedura Holma-Sidaka jest modyfikacja metody Holma oparta na
nieréwnosci Sidaka. Skorygowane prawdopodobieristwa testowe dla tej metody
wyznaczane s3 ze WZorow:
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Py=min (11~ (1~ p)) oraz @
P, =min|1; max (ﬁ(j_]), 1-(1 —p(i))k-/'n))
dla; = 2, aaey k.

Procedura Shaffer tomodyfikacja procedury Holma dla hipotez logicz-
nie powiazanych. Z hipotezami logicznie powiazanymi mamy do czynienia np.
w przypadku poréwnywania parami wartosci przecietnych. Prawdopodobieri-
stwa skorygowane dla tej metody wyznaczamy ze wzorow:

Pay=min(1; kp,)) oraz p,= min(l ; max(Py_y, t,.pw)) dlaj=2, ..k (5)

gdzie t; — jest to maksymalna liczba hipotez zerowych, dla ktérych mozemy
stwierdzi¢ brak podstaw do odrzucenia, gdy ( j— 1) — hipotez jest juz odrzuconych.

Kontrole FDR dla niezaleznych statystyk testowych zapewnia procedura
LS U (Linear Step-Up), zaproponowana przez Hochberga i Benjaminiego (1993).
Skorygowane prawdopodobieristwa testowe dla procedury Hochberga-Benjami-
niego otrzymujemy ze wzorow:

- -~ .~ k ,
Py =Puy Pu-p=miN [p(k-iﬂ)' 7<_—_ip(k—n] dlaj=1,.. k-1 (6)

Benjamini i Yekutieli (2001) wykazali, ze procedura LSU zapewnia kontrole
FDR réwniez w przypadku statystyk testowych o zaleznosci dodatnio regresyjne;j.

Uniwersalna procedura kontrolujaca FDR jest procedura Yekuteliego-
Benjaminiego? Jest ona modyfikacja procedury LSU (Linear Step-Up) Hochber-
ga-Benjaminiego zapewniajaca kontrole FDR bez wzgledu na typ zaleznosci
pomiedzy statystykami testowymi. Niestety procedura ta jest procedura konserwa-
tywna w poréwnaniu z procedura LSU. Skorygowane prawdopodobieristwa testo-
we dla metody Yekuteliego-Benjaminiego wyznaczamy ze wzoréw:

k
~ . 1
Puy=min|1; py, 3, - | oraz
i=1

~ I k 1
Py = U P ejuty Pk 3 )Y 7
i=1 7)

dlaj=1,.. k-1.

2 Patrz Benjamii i Yekuteli (2001).
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4. WYDZIELANIE JEDNORODNYCH PODGRUP WARTOSCI PRZECIETNYCH

Przydatno$c¢ procedur testowari wielokrotnych opartych na prawdopodobieri-
stwach testowych do wydzielania jednorodnych podgrup wartosci przecietnych
badano poprzez konfrontacje tych procedur z procedurami klasycznymi w mo-
delu jednoczynnikowej zréwnowazonej analizy wariancji.

Klasyczne procedury post-hoc, procedury oparte na analizie skupieri oraz
wybrane, na podstawie teoretycznych rozwazari, procedury testowari wielokrot-
nych oparte na prawdopodobieristwach testowych, zastosowano w przykiadach
empirycznych dotyczacych wyodrebniana grup gospodarstw domowych o jedno-
rodnym poziomie przecietnych wydatkéw na osobe na wybrane artykuly. Badania
empiryczne zaprezentowane przez autorke (Denkowska, 2005) pokazaly typowe
problemy napotykane przy stosowaniu klasycznych procedur post-hoc. Procedury
poréwnar wielokrotnych od lat dostepne w pakietach statystycznych nadal budza
sporo kontrowersji. Réznorodnos¢ otrzymywanych wynikéw, nierozlacznos¢ jed-
norodnych podzbioréw wartosci oczekiwanych, to tylko niektére z czynnikéw
zniechecajacych badaczy do siegania po te procedury. Procedury oparte na
uporzadkowanych prawdopodobieristwach testowych wypadaly w badaniach po-
réwnywalnie, a czasami nawet lepiej niz rozwiazania klasyczne (Denkowska,
2005). Na szczegdlne wyréznienie zaslugiwala procedura Holma, ktéra niejedno-
krotnie dawala wiecej odrzuceri hipotez zerowych, niz zalecana w literaturze do
tego typu badari procedura Tukeya. Biorac pod uwage rezultaty badari empirycz-
nych oraz zalety procedur testowari wielokrotnych opartych na prawdopodobieri-
stwach testowych, takie jak szeroki zakres ich zastosowari oraz prostote ich
stosowania, kontynuowano badania nad efektywnoscia i wykorzystaniem tych
procedur do bardziej zaawansowanych problemdéw testowari wielokrotnych.

W celu poréwnania efektywnosci klasycznych procedur post-hoc z proce-
durami testowari wielokrotnych opartymi na prawdopodobieristwach testowych
w modelu statystycznym jednoczynnikowej zréwnowazonej analizy wariancji,
autorka artykutu (Denkowska, 2006b) przeprowadzila rozbudowane badania
Monte Carlo. Badania te polegaly na generowaniu prob z rozktadéw normalnych
o znanych parametrach, a nastepnie badaniu, czy decyzja podjeta na podstawie
tych préb jest poprawna, czy nie. Préby takie byly generowane wielokrotnie,
a prawdopodobieristwo poprawnej decyzji bylo szacowane jako czesto§¢ wyste-
powania dobrych decyzji.

Procedury poddane badaniom symulacyjnym mozna podzieli¢ na trzy
grupy. Jedna grupe procedur stanowily najpopularniejsze procedury klasyczne
dostepne w pakiecie STATISTICA: procedura NIR, procedura Tukeya, procedura
Scheffégo, procedura Duncana oraz procedura Newmana-Keulsa. Pozostate pro-
cedury to wybrane procedury testowari wielokrotnych oparte na uporzadkowa-
nych prawdopodobieristwach testowych, ktére mozna zastosowa¢ w przypadku
modelu jednoczynnikowej zréwnowazonej analizy wariancji do wydzielania
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jednorodnych podgrup. Grupe druga — grupe procedur kontrolujacych pra-
wdopodobieristwo popetnienia przynajmniej jednego btedu I rodzaju na pozio-
mie o (FWE), tworzyly: procedura Bonferroniego, procedura Bonferroniego-Si-
daka, procedura Holma, procedura Holma-Sidaka oraz procedura Shaffer dla
hipotez logicznie powiazanych. W sklad grupy trzeciej wchodzily procedury
kontrolujace FDR, czyli wartos¢ oczekiwana frakcji blednych odrzuceri wsréd
wszystkich odrzuceri. Badaniom poddano: procedure LSU Hochberga-Benjami-
niego® oraz procedure Yekutieliego-Benjaminiego. Tak wiec badaniami Monte
Carlo objeto 12 procedur pordwnan wielokrotnych. Program symulacyjny
poréwnujacy 12 procedur MCP napisano w jezyku STATISTICA Visual Basic
(SVB). W programie wykorzystano gotowe, oprogramowane w STATISTICE, po-
pularne procedury klasyczne z pierwszej grupy procedur. Procedury z dwoéch
pozostalych grup zostaly oprogramowane w oparciu 0 wyznaczane w STATISTICE
prawdopodobieristwa testowe dla par warto$ci przecietnych.

Zaréwno przeprowadzone badania symulacyjne, jak i badania empiryczne
pokazaly, ze procedury testowari wielokrotnych oparte na prawdopodobieristwach
testowych moga stanowi¢ powazna konkurencje dla procedur klasycznych.
W przypadku procedur kontrolujacych FWE w rozwazanym w pracy modelu
statystycznym zréwnowazonej analizy wariancji, efektywnos$¢ procedur opartych
na prawdopodobieristwach testowych byta poréwnywalna z efektywnoscia proce-
dur klasycznych. Sposréd procedur klasycznych wysoka efektywnoscia charaktery-
zowaly sie procedury Newmana-Keulsa i Duncana, jednak stosowanie tych proce-
dur nie jest zalecane w praktyce badawczej, gdyz nie kontroluja one FWL na
zadanym poziomie. Szczegolnie zalecana w literaturze przedmiotu do poréwnari
parami w rozwazanym modelu statystycznym jest procedura Tukeya. W prowa-
dzonych badaniach symulacyjnych dobrze wypadly wieloetapowe procedury
testowari wielokrotnych, osiagajac niejednokrotnie efektywnos$¢ wyzsza od efe-
ktywnosci Kklasycznej procedury Tukeya. Badania Monte Carlo nie stanowia
tormalnego dowodu, jednak biorac dodatkowo pod uwage fakt, iz procedury takie
jak np. procedura Holma, czy jej modyfikacja zaproponowana przez Shaffer moga
by¢ stosowane do pordwnywania parami wartosci przecietnych rowniez w sytu-
acjach, gdy zalozenia modelowe analizy wariancji nie sa spelnione, z pewnoscia
warto promowac te grupe metod poréwnari wielokrotnych.

Podsumowujac wyniki empiryczne i symulacyjne dotyczace procedur testo-
wani wielokrotnych opartych na prawdopodobieristwach testowych, mozna
stwierdzi¢, ze sposréd metod kontrolujacych FWE na szczegdlne wyréznienie
zastuguje wieloetapowa metoda Holma. Zaréwno modyfikacja zaproponowana
przez Shaffer, polegajaca na uwzglednieniu logicznych powiazari pomiedzy

* Procedura Hochberga-Benjaminiego, na podstawie badari symulacyjnych przeprowadzonych
przez Y. Benjaminiego, Y. Hochberga oraz Y. Klinga, zapewnia kontrole FDR w przypadku rozpatrywa-
nych w eksperymencie poréwnari parami. Wigcej na ten temat u Benjaminiego i Yekutieliego, 2001.
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hipotezami, jak réwniez modyfikacja wykorzystujaca nieréwnos¢ Sidaka, nie
wplynely znaczaco na poprawe efektywnosci procedury Holma. Teoretyczna
analiza prawdopodobieristw skorygowanych w przypadku procedury Holma-
-Siddka nie zapowiadata rewolucyjnych zmian i fakt ten potwierdzily badania
symulacyjne. Zastosowanie nieréwnosci Siddka skomplikowato natomiast pro-
stote obliczeniowa metody Holma, a uzyskana ta droga korekta wartosci skory-
gowanych okazata si¢ nieznaczna, przy czym modyfikacja ta zapewnia kontrole
FWE tylko w przypadku niezaleznych lub charakteryzujacych sie dodatnia
zaleznoS$cia orthantowa statystyk testowych. Wiasciwie niezauwazalna jest po-
prawa efektywnosci metody Holma w wyniku zastosowania modyfikacji Shaffer.
Wydaje sie jednak, ze korzys¢ z zastosowania tej poprawki dla hipotez logicznie
powiazanych bedzie widoczniejsza przy rozpatrywaniu wiekszej liczby parame-
trow. W przypadku rozpatrywania znacznej liczby wartosci przecietnych, gdy
w rozpatrywanych badaniach wystarczy kontrola warto$ci oczekiwanej frakciji
blednych odrzuceri wérod wszystkich odrzuceri na z géry zadanym poziomie,
warto poleci¢ procedure LSU Hochberga-Benjaminiego. Natomiast uniwersalna
procedura Yekutieliego-Benjaminiego okazala sie procedurg bardzo konserwa-
tywna i to nie tylko w stosunku do procedury LSU.

5. TESTOWANIE WIELOKROTNE W MACIERZY KORELACjt

W wielu praktycznych zastosowaniach statystyki i ekonometrii zachodzi ko-
nieczno$¢ wnioskowania o istotnosci wspotczynnikéw korelacji liniowej w ma-
cierzy Korelacji. Podzbioréw wzajemnie skorelowanych zmiennych poszukuje-
my testujac wielokrotnie w macierzy korelacji, m.in. przy wyborze zmiennych
objasniajacych do modelu ekonometrycznego, zmiennych definiujacych prze-
strzeri Klasyfikacji w analizie skupieri, zmiennych tworzacych wskazniki agrega-
towe, zmiennych diagnostycznych w analizie dyskryminacyjnej. We wszystkich
wymienionych przypadkach zazwyczaj ignorowany jest fakt testowania wielo-
krotnego. Dostepne w literaturze klasyczne testy globalne dotyczace wspétczyn-
nikéw korelacji liniowej (Domariski, 1990) pozostawiaja badacza w ktopotliwej
sytuacji, gdy zostanie odrzucona hipoteza zerowa. Woweczas, aby wysnu¢ bar-
dziej szczegotowe wnioski i wskazac istotne statystycznie wspétczynniki korela-
¢ji, najczesciej stosowanym rozwiazaniem jest testowanie istotnosci wspdlczyn-
nikéw korelacji, kazdego na poziomie istotnos$ci a. Brak klasycznych rozwiazari
kontrolujacych efekt testowania wielokrotnego w przypadku badania istotnosci
wspdtczynnikéw korelacji w macierzy korelacji powoduje, ze przydatnosc pro-
cedur testowari wielokrotnych opartych na prawdopodobieristwach testowych
jest bezsprzeczna.

Testowanie z wykorzystaniem procedur opartych na prawdopodobieristwach
testowych nalezy rozpoczaé od okreslenia rodziny wnioskowari. Bardzo wazne jest,
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by na wstepie badari stara¢ si¢ poprzez analize merytoryczna oraz analize formal-
no-statystyczna maksymalnie zredukowac¢ liczbe wnioskowari, czyli w przypadku
testowania wielokrotnego w macierzy korelacji — zredukowa¢ liczbe zmiennych.
Po przeprowadzeniu analizy merytorycznej i formalno-statystycznej zostaje usta-
lona liczba rozwazanych zmiennych, a tym samym znana jest rodzina wniosko-
warl. Kolejny etap polega na wyznaczeniu prawdopodobieristw testowych dla catej
rozwazanej rodziny wnioskowari, a nastepnie na zastosowaniu ,najlepszej” z pro-
cedur testowari wielokrotnych opartych na uporzadkowanych prawdopodobieri-
stwach testowych. Wybdr ,najlepszej” procedury rozumiany jest jako wskazanie
procedury o najwigkszej mocy, w zaleznosci od wyboru miary Kontroli biedu
I rodzaju dla catej rodziny wnioskowari. W przypadku kontroli FWE w macierzy
korelacji, wybdr zaweza sie do dwéch metod: Bonferroniego oraz metody ,, sekwen-
cyjnego odrzucania” Holma, ktdre mozna poleci¢ bez wzgledu na typ zaleznosci
pomigdzy statystykami testowymi. Metoda wiekszej mocy sposréd rozwazanych,
jest metoda Holma, bowiem w wyniku jej zastosowania liczba wykrytych isto-
tnych wspdlczynnikéw Korelacji bedzie nie mniejsza od liczby wykrytych isto-
tnych wspdiczynnikéw korelacji przez metode Bonferroniego, przy zapewnieniu
kontroli prawdopodobieristwa bednego stwierdzenia jednej lub wiecej istotnych
wspdlzaleznosci pomiedzy zmiennymi na zatozonym poziomie a dla calej rodziny
wnioskowari. W przypadku, gdy zalecana redukcja zmiennych nie spowoduje
znacznego zmniejszenia liczby cech i rodzina wnioskowarl jest bardzo liczna,
warto rozwazy¢ kontrole FDR przy pomocy metody Yekutieliego-Benjaminiego.
Dla duzych macierzy korelacji kontrola FWE nie jest rozwiazaniem satysfakcjo-
nujagcym badaczy. Przy licznej rodzinie wnioskowari indywidualne poziomy
istotnosci, w przypadku procedur FWE, sa tak mate, iz zbyt rzadko dochodzi do
odrzuceri hipotez zerowych i stwierdzania istotnych wspdétzaleznosci pomiedzy
zmiennymi. Tak wiec w sytuacji duzych macierzy korelacji, jesli dopuszczamy
a100% — blednych odrzuceri wsréd wszystkich odrzuceri hipotez zerowych, warto
wykorzystac procedure Yekutieliego-Benjaminiego, kontrolujaca FDR na poziomie
a. W praktyce oznacza to, ze akceptujemy niewielki procent wspotczynnikéw
blednie uznanych za istotne, wsréd wszystkich uznanych za istotne wspétczyn-
nikéw Korelacji.

W przykladzie empirycznym, zaprezentowanym u autorki (Denkowska,
2006a), wyznaczano cechy diagnostyczne do oceny przestrzennego zréznicowa-
nia sytuacji mieszkaniowej w Polsce w 2002 roku. Przedstawiono w nim dwa
podejscia: jedno polegajace na tradycyjnym wnioskowaniu w macierzy Korelacji,
w ktérym ignorowany jest efekt wielokrotnosci testowania oraz drugie podejscie,
w ktorym efekt ten kontrolowano za pomoca wybranych metod testowari
wielokrotnych opartych na prawdopodobieristwach testowych. Do kontroli
efektu wielokrotnosci testowania zastosowano wybrane uniwersalne procedury
kontrolujace FWE i FDR. Przyklad empiryczny pokazal, ze lekcewazenie efektu
testowania wielokrotnego powoduje wykrywanie zbyt wielu istotnych wspot-
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czynnikéw korelacji, co w rezultacie skutkuje zbytnia redukcja zmiennych
diagnostycznych. Tym samym, w finalnym zbiorze zmiennych moze zabrakna¢
waznych zmiennych diagnostycznych.

Dobdr zmiennych objasniajacych do modeli ekonometrycznych jest jed-
nym z najistotniejszych zagadnieri wspdiczesnej ekonometrii. Od lat bardzo
popularna metoda doboru zmiennych objasniajacych do liniowego modelu
regresji jest metoda oparta na badaniu istotnosci wspoéiczynnikéw Kkorelacii
w macierzy korelacji (Bartosiewicz, 1980; Grabiriski i wsp., 1982). Metoda ta jest
spotykana w literaturze pod nazwa metody analizy graféw (Goryl i wsp., 2003)
i znajduje zastosowanie przede wszystkim w przypadku, gdy rozpatrywana jest
niezbyt liczna rodzina potencjalnych zmiennych objasniajacych. W metodzie
tej ignorowany jest fakt testowania wielokrotnego w macierzy korelacji i wnioski
wysnuwane sa po zweryfikowaniu wielu hipotez statystycznych, kazdej na
poziomie istotnosci o. Lekcewazenie efektu testowania wielokrotnego powoduje
zbytnia redukcje zmiennych objasniajacych.

Autorka (Denkowska, 2007a) zaproponowala modyfikacje metody analizy
grafow uwzgledniajace efekt wielokrotnosci testowania w macierzy korelacji.
Modyfikacje te polegaja na wykorzystaniu odpowiednich procedur testowari
wielokrotnych kontrolujacych FWE lub FDR do kontroli efektu testowania
wielokrotnego istotnosci wspoiczynnikéw korelacji liniowej w macierzy kore-
lacji. W przypadku, gdy istotne jest, by prawdopodobieristwo btednego stwier-
dzenia jednej lub wiecej istotnych statystycznie zaleznosci byto kontrolowane
na poziomie «, najlepszym rozwiazaniem jest zastosowanie modyfikacji opar-
tej na metodzie Holma. Kontrola FWE na poziomie a oznacza, ze uzyskane
istotne wyniki mozemy z duzym zaufaniem przyja¢, gdyz prawdopodobieri-
stwo biednego alarmu jest niewieksze od «. Natomiast w sytuacji licznej
rodziny wnioskowari warto rozwazy¢, czy nie wystarczy kontrola (FDR) war-
tosci oczekiwanej frakcji btednych odrzuceri wsréd wszystkich odrzuceri na
z gory ustalonym poziomie. W przypadku bowiem ,, duzych” macierzy korela-
Cji, a tym samym licznej rodziny wnioskowari, gwaitownie maleje moc
indywidualnych testéw w przypadku zastosowania procedur kontrolujacych
FWE, a tym samym w wyniku zastosowania tych procedur otrzymujemy zbyt
mato istotnych wynikéw. Modyfikacja metody analizy graféw, oparta na
uniwersalnej procedurze Yekutieliego-Benjaminiego pozwala unikna¢ zacho-
wawczej postawy procedur kontrolujacych FWE. Wybdr przez badacza tej
miary biedu I rodzaju dla rodziny wnioskowar oznacza, ze dopuszcza on
i akceptuje pewien niewielki procent «100% — biednych odrzuceri wsréd
wszystkich odrzuceri, a w zamian za to oczekuje mniej ostroznej postawy niz
w przypadku kontroli FWE i w efekcie wiekszej liczby wykrytych istotnych
statystycznie zaleznosci. Z pewnoscia jest to lepsze rozwiazanie niz ignorowa-
nie faktu testowania wielokrotnego.
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6. TESTOWANIE WIELOKROTNE PRZY WERYFIKACJI OCEN PARAMETROW
STRUKTURALNYCH LINIOWEGO MODELU EKONOMETRYCZNEGO

Procedury testowari wielokrotnych oparte na prawdopodobieristwach testo-
wych mozna poleci¢ réwniez do Kkontroli efektu testowania jednoczesnego
przy weryfikacji ocen parametréw strukturalnych liniowego modelu ekono-
metrycznego.

Badania empiryczne prowadzone przez autorke (Denkowska, 2007b), doty-
czace plac w okresie transformacji systemowej w Polsce, nawigzywaly do badari
prowadzonych przez zespdl kierowany przez S. M. Kota* (1999). Pokazuja one
w jaki sposéb nalezy przeprowadzac kontrole testowania wielokrotnego istotno-
$ci parametréow strukturalnych w modelach regresji wielorakiej oraz jakie sa
skutki braku takiej kontroli.

Nalezy zatem mie¢ Swiadomos¢, ze niekontrolowane testowanie réwnolegle
wielu hipotez prowadzi¢ moze do ,bardzo kiepskich modeli”. Tam, gdzie to
mozliwe, konieczne jest ograniczanie liczby testowari. Zaleca sie réwniez stoso-
wanie metod wyboru zmiennych objasniajacych, ktére nie opieraja sie na
wnioskowaniu wielokrotnym (np. metoda Z. Hellwiga) lub kontroluja ten efekt
(zmodyfikowana metoda analizy graféw, Denkowska 2007a). W przypadku
bardzo bogatych zbioréw zmiennych kuszace jest wykorzystanie np. sekwencyj-
nych metod doboru zmiennych. Jednak na koricowym etapie budowy modelu
regresji konieczne jest skorygowanie wynikow poprzez kontrole efektu testowa-
nia wielokrotnego wspdlczynnikow regresji czastkowej. W przykladzie zaprezen-
towanym przez autorke (Denkowska, 2007b), metody testowari wielokrotnych
zastosowane do modelu regresji, uznanego za ostateczny przez autoréw Analizy
ekonometrycznej ksztaltowania sig plac w Polsce w okresie transformacji, pozwolily
stwierdzic, ze az trzy zmienne niestusznie zostaly uznane za istotne statystycznie.
Tym samym budowa modelu regresji powinna by¢ kontynuowana. Rezultat ten
otrzymano na podstawie analizy ostatecznego modelu regresji, bez ingerowania
w proces budowy modelu. Przyklad ten wskazuje na koniecznos¢ kontroli efektu
testowania wielokrotnego istotnosci wspétczynnikow regresji czastkowej, przy-
najmniej na koricowym etapie budowy modelu regresji. Kontrola ta pozwoli
sprawdzi¢, czy pozostawione parametry strukturalne nie zostaly uznane za
istotne wylacznie z powodu testowania wielokrotnego podczas weryfikacji ich
istotnosci statystyczne;j.

Wszedzie tam, gdzie réwnolegle testujemy hipotezy dotyczace parame-
tréw regresji nalezy zatem stosowa¢ metody testowari wielokrotnych. Wybie-

4 Autorzy Analizy ekonometrycznej ksztaitowania sig ptac w Polsce w okresie transforinacji badali
metodami ekonometrycznymi mechanizmy ksztattujace rozklady plac w okresie przechodzenia od
odgdrnie sterowanej gospodarki do normalnie funkcjonujacego rynku pracy. Wszechstronne bada-
nia obejmowaty miedzy innymi estymacje parametréw regresyjnych modeli ptac.
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ra¢ mozna zarowno spo$rod klasycznych metod opartych na wielokrotnych
przedziatach ufnosci (np. przedzialy Scheffégo, przedzialy Bonferroniego), jak
réwniez sposréd rozwiazari nieklasycznych, a w szczegélnosci z metod testo-
wari wielokrotnych opartych na uporzadkowanych prawdopodobieristwach
testowych. Sposréd metod testowari wielokrotnych opartych na prawdopodo-
bieristwach testowych autorka (Denkowska, 2007b) zaleca stosowanie metod
uniwersalnych: Holma i Yekutieliego-Benjaminiego. W przypadku kontroli
FWE autorka poleca procedure Holma, natomiast gdy rozwazane sa bardzo
bogate zbiory, kilkudziesieciu lub kilkuset zmiennych, warto spojrze¢ na
testowanie mniej tradycyjnie i dopusci¢ pewien niewielki odsetek blednych
odrzuceri w zbiorze wszystkich odrzuceri. Zastosowanie procedur kontroluja-
cych FWE w przypadku tak bogatych zbioréw powoduje, iz indywidualne
decyzje sa podejmowane przy tak matych indywidualnych poziomach istotno-
$ci, ze bardzo rzadko dochodzi do stwierdzenia istotnosci parametru regresii,
a wniosek koricowy wysnuty bedzie na poziomie istotnosci « dla catej rodziny
wnioskowari. W przypadku kontroli FDR, metoda Benjaminiego-Yekutieliego
jest metoda uniwersalna, ktéra zastosowa¢ mozna zawsze bez wzgledu na
zaleznosci miedzy statystykami testowymi. W sytuacji, gdy badania dotycza
istotnosci parametrow strukturalnych ortogonalnego modelu liniowego lub
gdy statystyki testowe sa dodatnio regresyjnie zalezne (Lehmann, 1966),
nalezy zastosowac® procedure o wiekszej mocy — procedure Hochberga-Ben-
jaminiego. Przy interpretacji wynikow pamieta¢ jednak nalezy, ze w tym
przypadku o oznacza akceptowany odsetek blednie uznanych za istotne
wspolczynnikow regresji wsréd wszystkich uznanych za istotne parametréw
strukturalnych regresji wielorakiej.

7. PODSUMOWANIE

Na zakoriczenie warto wspomnie¢ o kierunkach badawczych zmierzajacych do
poprawy mocy znanych procedur wnioskowari wielokrotnych, jak i wynale-
zienia nowych, lepszych rozwiazan. Istotna poprawe mocy procedur testowari
wielokrotnych opartych na prawdopodobieristwach testowych mozna zyskac
poprzez zastosowanie reprébkowania (ang. resampling) do oszacowania pra-
wdopodobieristw testowych. Termin reprébkowanie oznacza, ze zaobserwowa-
ne dane sa wielokrotnie wykorzystywane w analizie symulacyjnej w celu
podjecia wniosku. Prawdopodobieristwa uzyskane za pomoca technik repréb-
kowania sa zazwyczaj mniejsze od prawdopodobieristw testowych otrzyma-
nych w wyniku zastosowania tradycyjnego testu t-Studenta. Testowanie wie-
lokrotne oparte na reprébkowaniu (np. Westfall i Young, 1993) wykorzystuje

$ Szerzej na ten temat u Bejaminiego i Yekutieliego (2001).
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empiryczna strukture danych, a korzys$¢ ze stosowania tej techniki jest szcze-
goélnie widoczna w przypadku silnych wewnetrznych Kkorelacji w zbiorze da-
nych. Wykorzystanie reprébkowania w testowaniu wielokrotnym propaguja
na przyklad Westfall i Young (1993) oraz Bejamini i wsp. (2005). Metody te
nie sa jednak powszechnie dostepne w pakietach statystycznych, co utrudnia
ich praktyczne wykorzystanie.

Kontrola FDR stwarza mozliwos¢ kontroli efektu testowarl wielokrotnych
w tych dziedzinach, w ktérych typowe badania empiryczne polegaja na rozpatry-
waniu bardzo licznych rodzin wnioskowari. Znaczny konserwatyzm uniwersalnej
procedury Yekutieliego-Benjaminiego mobilizuje do bardziej wnikliwych badari
nad procedura LSU. Rozwazane sa rézne modyfikacje poprawiajace moc tej
metody. Prowadzone sa badania symulacyjne nad wymaganiami modelowymi
procedury LSU, okreslajacymi w jakich sytuacjach badawczych zapewni ona
kontrole FDR, W ostatnim czasie jedna z czesto rozwazanych metod poprawy
mocy procedury LSU jest metoda polegajaca na wprowadzeniu dodatkowego
etapu, ktérego zadaniem jest oszacowanie nieznanej liczby prawdziwych hipotez
zerowych. W tym celu proponowane jest wykorzystanie metod graficznych, takich
jak nieformalna metoda zaproponowana pizez T. Schwedera i E. Spjgtvolla (1982),
czy tez nawiazujaca do niej procedura Y. Hochberga, Y. Benjaminiego (zob. np.
Westfall i wsp., 1999).

Podsumowujac, nalezy stwierdzi¢, ze w badaniach ekonomicznych przyda-
tne moga by¢ zaréwno procedury kontrolujace FWE, jak i FDR. Decyzja odnos-
nie tego, ktora z tych miar powinna by¢ kontrolowana, nalezy do prowadzacego
badania i jest zalezna od wielu czynnikdw. Przede wszystkim nalezy okreslic¢, czy
w badaniach dopuszczany jest pewien niewielki procent blednych odrzuceri.
Jesli tak, to w zamian zyskujemy zazwyczaj wigcej istotnych statystycznie
wynikéw. Przy interpretacji uzyskanych ta metoda rezultatéw nalezy jednak
pamietac o odsetku wynikéw blednie uznanych za istotne. Z kolei kontrola FWE
powoduje, ze wykrywana jest czesto zbyt mata cze$¢ istotnych statystycznie
zaleznosci. A poniewaz dalszym badaniom zazwyczaj poddawane sa jedynie
istotne wyniki, przy jednoczesnym zignorowaniu rezultatéw, przy ktérych
stwierdzono brak podstaw do odrzucenia, to w efekcie przy zastosowaniu
procedur FWE utraci¢ mozemy wazne relacje. Zastosowanie procedur kontrolu-
jacych FDR pozwala unikna¢ zachowawczej postawy FWE przy zapewnieniu
kontroli frakcji blednych odrzuceri wéréd wszystkich odrzuceri hipotez zero-
wych na zadanym poziomie. | z pewnoscia jest to lepszym rozwiazaniem niz
ignorowanie efektu wielokrotnosci testowania.

Warto na koniec podkresli¢, ze ignorowanie efektu wielokrotnosci prowadzi
do wykrywania wielu zupelnie przypadkowych zaleznosci. Zaleznosci takie sa
pozZniej czesto eksponowane w naukowych, jak réwniez popularnonaukowych
publikacjach jako ciekawe czy wrecz zdumiewajace wyniki badari. To z kolei
budzi sceptycyzm wobec metod statystycznych, podczas gdy Zzrédtem nieporo-
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zumienia sa niewlasciwie przeprowadzone badania, nieuwzgledniajace efektu
testowania wielokrotnego.

I believe it [FDR] is one of the cornerstones in the bridge that
»multiple comparisons” can offer between traditional statistical
thinking and modemn problems in Data Mining and Bioinformatics.
It is crucial for us to strengthen this bridge and widen it.

We should look for more such bridges, if we want Statistics remain
a vital and important player in the arena of information sciences.®
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ZDZISEAW JAN BRODA

30 pazdziernika 2004 roku opuscila grono krakowskich ekonomistéw prof. dr hab.
Anna Jankowska-Ktapkowska, znana i wysoko ceniona, zaréwno za Jej zastugi dla
nauki i ksztalcenia mlodziezy akademickiej, jak i za osobiste przymioty. Urodzila
sie 29 kwietnia 1925 roku w Lodzi (jako cérka Stanistawa i Marii z domu Petrow-
skiej); tamze w roku 1939 ukoriczyla szkole powszechna. Bezposrednio po wojnie
wraz z rodzina przeniosta sie do Krakowa, gdzie pracowata do korica zycia. W 1949
zdata egzamin dojrzatosci w Liceum Handlowym, zweryfikowany w zakresie
liccum humanistycznego. Rozwazala trzy kierunki studiéw wyzszych: ekonomia,
pedagogika badz dziennikarstwo. W roku 1949 podjela studia na Wydziale Dzien-
nikarskim WSNS w Krakowie, ktdre ukoriczyta w roku 1951. Niemal réwnolegle
pracowafa w Studium Naukowo-Badawczym WSNS w charakterze asystenta-pra-
cownika naukowego. Prowadzita zajecia w Paristwowej Wyzszej Szkole Pedagogi-
cznej w Krakowie w latach 1950-1952. Przeniosta sie¢ do Zaktadu Ekonomii Poli-
tycznej w Akademii Gorniczo-Hutniczej 1 paZdziernika 1952 roku i odtad byla
zwiazana z ta uczelnia do korica zycia.

W czasie swojej pracy zawodowej na AGH odbyla wiele stazy zawodowych
oraz wyjazdéw zagranicznych. Prowadzila stala wspétprace z ré6znymi osrodkami
naukowymi krajowymi i zagranicznymi. Byla organizatorem wielu konferencji
i seminariow naukowych oraz uczestniczyla w konferencjach miedzynarodo-
wych, jako referent i dyskutant. Poczatkowo zostata zatrudniona na stanowisku
starszego asystenta. Jeszcze w paZdzierniku podjela studia magisterskie na Wy-
dziale Przemystu Wyzszej Szkoly Ekonomicznej w Krakowie. W lutym 1953
Kierownik Katedry Ekonomii AGH powierzy! Jej prowadzenie wykladéw z eko-
nomii politycznej. 1 stycznia 1954 zostala awansowana na stanowisko adiunkta.
W roku 1955 ukoriczyla studia II stopnia w WyzZszej Szkole Ekonomicznej
uzyskujac tytul magistra ekonomii. Dopiero wtedy zrezygnowata z miodzieri-
czych pragnieri zostania dziennikarka — zdecydowata o tym satysfakcja plynaca
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z zawodu nauczyciela akademickiego oraz perspektywy zaangazowania si¢ w pracy

naukowej z zakresu ekonomii.

Poczatkowo nie miala sprecyzowanych zainteresowari tematycznych. W cza-
sie studiéw i pracy na WSP zainteresowala sie gospodarka bulgarska, a jej hobby
stala sie nauka jezyka bulgarskiego (1949-1951). Zaowocowalo to drobnymi
przyczynkami na temat rolniczych spéldzielni produkcyjnych (1949), rozwoju
i osiagnie¢ rolnictwa bulgarskiego (1951), przemystu bulgarskiego (1950) oraz
planu rozwoju gospodarczego Bulgarii na rok 1950.

Po przejsciu do Katedry Ekonomii Politycznej AGH doc. dr hab. B. Kiapko-
wski w ramach podziatu pracy naukowo-badawczej przydzielil Jej problematyke
rachunku makroekonomicznego, rachunku efektywnosci inwestycji i postepu
technicznego. Jako pole badari i egzemplifikacji tych zagadnieri wybrala region
gorniczy oraz gatezie przemysiu wydobywczego surowcéw mineralnych oraz ich
przetworstwa. Wprawdzie te uklady gospodarcze wchodza w zakres mezoekono-
mii, ale zawsze starala si¢ uwzglednia¢ przy ich rozpatrywaniu kryteria i aspekty
makroekonomiczne. Juz w trakcie przygotowywania rozprawy doktorskiej Ra-
chunek ekonomiczny we wstepnej fazie zagospodarowania z16z, obronionej na
Wydziale Przemystu Wyzszej Szkoly Ekonomicznej w Krakowie w roku 1956,
a napisanej pod kierownictwem naukowym prof. dra Wiktora Bonieckiego,
Autorka zwiazala si¢ z problematyka lezaca w profilu naukowym i dydaktycz-
nym Akademii Gorniczo-Hutniczej. Stopniowo ja poszerzata i pogtebiala przez
caly okres swej aktywnosci naukowej.

Jej dysertacja habilitacyjna Kategorie ekonomiczne w rachunku bilansowosci
zloz, przedstawiona na Wydziale Produkcji i Obrotu Towarowego (kolokwium
habilitacyjne w dniu 5 czerwca 1967 roku) stanowi dalsze poglebienie tej
problematyki pod katem podnoszenia efektywnosci gospodarowania w przemy-
Sle wydobywczym. W roku 1968 zostala docentem na AGH, w 1973 — profeso-
rem nadzwyczajnym, a w 1983 — profesorem zwyczajnym. Oto podstawowe
wydarzenia w Jej karierze Naukowej, po uzyskaniu habilitacji.

— 1 pazdziernika 1967 roku zostala powolana na stanowisko p.o. kierownika
Zaktadu i Katedry Ekonomii Politycznej AGH, a w nastepnym roku przedtu-
zono Jej angaz na Kolejny rok.

— Przed uptywem tego okresu zostala Jej powierzona funkcja dyrektora Insty-
tutu Nauk Spotecznych AGH w organizacji, w sklad ktdérego zostata wlaczo-
na takze Katedra Ekonomii, podzielona na cztery zaklady tworzace tzw. Pion
Nauk Ekonomicznych INS. Funkcje te pelnila w latach 1969-1980, taczac ja
z funkcja kierownika Zaktadu Ekonomii Polityczne;j.

— 1 kwietnia 1980 roku zostal powolany Instytut Nauk Ekonomicznych
wyodrebniony z INS — Pion Zakladéw Nauk Ekonomicznych. Na jego
dyrektora zostala mianowana prof. dr hab. Anna Jankowska-Kiapkowska.
Réwniez w jego ramach pelnila nadal takze funkcje kierownika Zaktadu
Ekonomii Politycznej i Polityki Gospodarczej (do 1991 roku).
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W roku 1991 INE zostat zlikwidowany — wraz z reforma szkolnictwa wyzszego
nastapilo rozwiazanie jednostek instytutowych i powrét AGH do struktury
katedralnej; prof. A. Jankowska-Klapkowska zostala powolana na stanowi-
sko kierownika wyodrebnionej Katedry Ekonomii i Gospodarki Zasobami
Przyrody. Funkcje te¢ pelnita do chwili przej$cia na emeryture w roku 1999
(przez nastepne dwa lata pracowala tam nadal w niepelnym wymiarze etatu).
W latach 1974-1980 prowadzila Seminarium ,Makroorganizacje i zastoso-
wania metod matematycznych w ekonomii”.

Wraz z powstaniem Wydzialu Organizacji i Zarzadzania Przemystem na
AGH powierzono Jej funkcje prodziekana, ktéra pelnita w tatach 1980-1981.
W roku 1981 zostala pierwszym dziekanem z wyboru Wydziatu Organizacji
i Zarzadzania Przemyslem AGH, kt6ra pelnita do korica kadencji w roku 1984.
Przez prawie czterdziesci lat — jako czionek Senatu AGH — uczestniczyta
w pracach réznych komisji senackich, rektorskich. W latach 1968-1971
reprezentowala pomocniczych pracownikéw nauki, a od roku 1975 do
emerytury byla reprezentantem samodzielnych pracownikéw nauki insty-
tutéw i Wydziatu, na ktérych pracowala.

W latach 1984-1992 pracowatla w Centrum Podstawowych Problemdéw
Gospodarki Surowcami Mineralnymi i Energia PAN na stanowisku kierow-
nika Pracowni Analiz i Programowania Rozwoju Gospodarki Surowcami
Mineralnymi. Byfa wieloletnim czlonkiem Rady Naukowej Centrum.

W latach dziewiecdziesiatych byla cztonkiem Komitetu Gospodarki Surow-
cami Mineralnymi PAN.

Od lat siedemdziesiatych wchodzita w sktad Komisji Nauk Ekonomicznych
PAN Oddziat w Krakowie.

Sprawowatla tez funkcje cztonka Prezydium Komitetu Nauk Ekonomicznych
PAN w latach 1986-1988.

W latach 1973-1979 oraz 1984-1986 uczestniczyla w pracach Centralnej
Komisji Kwalifikacyjnej ds. Kadry Naukowej w zespole ekonomicznym.

Do Polskiego Towarzystwa Ekonomicznego nalezata od roku 1964 przejscio-
wo, petniac funkcje skarbnika Prezydium OW w Krakowie.

Nalezata tez do polskiego zespolu ,Man & Biosphere”; International Asso-
ciation for Impact Assesment, a takze International Society for Ecological
Economics.

Nalezata do Polskiego Klubu Ekologicznego od momentu powstania i brata
udzial w jego dziatalno$ci naukowe;j.

Do Europejskiego Stowarzyszenia Ekonomistéw Srodowiska i Zasobéw Na-
turalnych Oddzial Polski nalezata od 1991 roku jako wspdlzatozyciel i prze-
wodniczaca (w latach 1994-1998).

Byta czlonkiem i zastepca przewodniczacego Rady Programowej Czasopisma
,Ekonomia i Srodowisko”, wydawanego przez Fundacje Ekonomistéw Sro-
dowiska i Zasoboéw Naturalnych oraz — réwniez do korica zycia — byta
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czlonkiem Rady Redakcyjnej kwartalnika ,Gospodarka Surowcami Mineral-

nymi”, organu Instytutu Gospodarki Surowcami Mineralnymi i Energia

PAN w Krakowie.

— Prof. A. Jankowska-Klapkowska posiadala bogate doswiadczenie redakcyjne
i dorobek edytorski. W latach 1970-1977 pelnila funkcje zastepcy redaktora,
a wlatach 1978-84 — redaktora ,Zeszytéw Naukowych Akademii Gdérniczo-
Hutniczej”, serii wydawniczej ,Zagadnienia Techniczno-Ekonomiczne”.

— Opracowala redakcyjnie i przygotowata do druku wiele materialéow z orga-
nizowanych przez INS, INE oraz KEiGZP konferencji, seminariéw i sympo-
zjow naukowych.

W roku 1999 przeszla na emeryture, ale nadal — do 2001 roku — pracowata
na AGH w niepelnym wymiarze etatu. Pod koniec tego okresu prowadzita
ponadto zajecia dydaktyczne na takich uczelniach, jak: Wyzsza Szkota Informa-
tyki i Zarzadzania w Rzeszowie, Akademia Polonijna w Czestochowie, Slaska
Wyzsza Szkota Zarzadzania w Katowicach, Profesjonalna Szkota Biznesu —
Szkota Wyzsza w Krakowie, Wyzsza Szkota Zarzadzania i Bankowosci w Krako-
wie oraz Matopolska Wyzsza Szkota Zawodowa w Krakowie.

Na uwage zasluguje Jej wspotpraca z uczelniami zagranicznymi. Wyjezdzata
za granice na staze i konferencje naukowe — swobodnie postugujac sie trzema
jezykami wystepowala jako referent i dyskutant. Utrzymywala tez state kontakty
z poznanymi tam osobami. W ramach umodw o stalej wspotpracy odbywata staze
w Wyzszej SzKole Gorniczej w Ostrawie, Uniwersytecie Przemystu Ciezkiego
w Miskolcu, Instytutach Gdrniczych w Leningradzie i Moskwie, Akademii Gér-
niczej we Freibergu, Uniwersytecie Technicznym w Clausthal, Niemieckiej Aka-
demii Nauk, Ecole des Hautes Etudes en Sciences Sociales w Paryzu i in.

Prof. dr hab. Anna Jankowska-Klapkowska niezaleznie od pracy zawodowej
i zwiazanej z nia przynaleznosci organizacyjnej szeroko udzielala si¢ w pracy
spolecznej. Do najwazniejszych funkcji nalezy zaliczy¢ funkcje radnej MRN, ktéra
pelnila przez trzy kadencje. Byla tez cenionym wykladowca kurséw i szkoleri
organizowanych przez Polskie Towarzystwo Ekonomiczne, Towarzystwo Wiedzy
Powszechnej oraz stowarzyszen zrzeszonych w Naczelnej Organizacji Technicznej.
Bardzo dlugo wspdipracowata z resortami i zjednoczeniami, dla ktérych przygoto-
wywala programy doskonalenia zawodowego kadry kierowniczej. Opracowywata
materialy dydaktyczne do wykladéw dla Stowarzyszenia Inzynieréw i Technikéw
Przemystu Naftowego, dla Osrodka Doskonalenia Kadr Kierowniczych i Specjalis-
tycznych Ministerstwa Hutnictwa w Blachowni, dla Osrodka Doskonalenia Kadr
Ministerstwa Przemystu Ciezkiego w Chorzowie i in.

Nalezy wysoko ocenic Jej role jako organizatora zespotowych prac nauko-
wych, projektéw aktéw prawnych oraz rozmaitych programéw, wytycznych,
instrukcji znajdujacych zastosowanie w przemysle wydobywczym i przetwor-
czym. Posiadata tez uprawnienia eksperta szeregu stowarzyszeri oraz byta kon-
sultantem zjednoczeri i przedsiebiorstw przemyslowych. Prof. A. Jankowska-
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-Klapkowska w informacji o swoim dorobku, zamieszczonej w Wielkiej Ksigdze
85-lecia Akademii Gorniczo-Hutniczej (wyd. Mastermedia sp. z 0.0., Gliwice 2004)
podaje 123 publikacje wlasne (prawdopodobnie byto ich wiecej), w tym S Ksia-
zek. Do tego wykazu nalezatoby dodac¢ kilkadziesiat elaboratéw niepublikowa-
nych, zawartych w opracowaniach dla zleceniodawcéw z resortow, zjednoczer,
przedsiebiorstw, réznych instytucji i stowarzyszer. Po roku 1990 opracowaia
wiele recenzji prac doktorskich (16) i habilitacyjnych (15), ocen dorobku nau-
kowego i zawodowego do wnioskéw awansowych o nadanie tytutu profesora
(24) oraz obsady stanowisk w niektdrych instytucjach, opinii o programach lub
wynikach badari zespolowych, ocen dorobku i poziomu naukowego czasopism
i zespoléw naukowo-badawczych, recenzji wydawniczych (18) itp.

Gléwnymi dziedzinami Jej zainteresowari byla ekonomia i polityka gospo-
darcza. W ramach teorii ekonomii specjalizowata sie¢ w zakresie ekonomii
srodowiska i zasobéw naturalnych, a w ramach polityki gospodarczej koncen-
trowata sie na restrukturalizacji branz przemystu wydobywczego i rozwoju
regionéw gorniczych. Przenika je problematyka doskonalenia rachunku eko-
nomicznego w procesie pozyskiwania i zagospodarowania zasocbéw przyrody,
ze szczegdélnym uwzglednieniem efektywnosci gospodarowania zasobami mi-
neralnymi. Poza tym obszernym zbiorem publikacji pozostat — réwnie obszer-
ny — dorobek w postaci opracowari, ekspertyz, opinii pisemnych i wystapieri
publicznych nigdzie nie opublikowanych (na ogdt bowiem nie dbata o los
tego, co nie byto przeznaczone do druku), dlatego wymaga on jeszcze zebrania,
zinwentaryzowania, dokonania selekcji, analizy i oceny.

W dziedzinie teorii ekonomii prof. A. Jankowska-Ktapkowska jest autorka
jednego i wspétautorka dwdéch rozdziatéw w podreczniku Ekonomia polityczna
dla wyzszych szkdt technicznych, cz. II (PWN 1960, 1961, 1962, 1963). Opubliko-
wala nastepujace prace:

— Uwagi na temat wptywu wypadkow przy pracy na dochdd narodowy (1961),
— Fundusz amortyzacji, jako Zrddlo finansowania reprodukcji rozszerzonej (1964),
— Ogdlna analiza procesu amortyzacji (1970),

— Funkcje amortyzacji w zakresie kosztow produkcji (1970),

— Funkcje amortyzacji w zakresie funduszu odtworzenia (1971),

— Kryteria wyboru w warunkach intensywnego gospodarowania (1971),

— Dochdd narodowy a poziom plac (1973),

— Wielkie organizacje w systemie gospodarki narodowej (1974),

— Hierarchizacja celow w procesie podejmowania decyzji (1974),

— Ekonomiczna tresc¢ kosztu spolecznego (1988),

— Ekonomiczne problemy rynku pracy (1997),

— Wpymogi Unii Europejskiej do rynku pracy (1998).

Przedmiotem Jej zainteresowar byl takze dorobek naukowy ekonomistow
krakowskich, a publikacje na ten temat, podyktowane wzgledami utylitarnymi,
wywolaly sprzeczne komentarze i dyskusje w srodowisku krakowskim. Byly to
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okolicznosciowe artykuty opublikowane w 1975 roku, pt. Rozwdj nauk ekonomi-
cznych w srodowisku krakowskim oraz Rozwdj teorii ekonomii w Srodowisku krako-
wskim w XXX-leciu Polski Ludowej. Pod koniec zycia zamierzala odnies$¢ sie do
najbardziej aktualnych problemoéw wspoéiczesnej ekonomii, co znalazlo wyraz
m.in. w publikacjach: Pragmatyzm teorii trwalego rozwoju (2000), Spoleczeristwo
informacyjne a nowa gospodarka (2001).

Aktywno$¢ publikacyjna w dziedzinie ekonomiki regionéw wydobywczych
i polityKi regionalnej zapoczatkowala artykutem pt. Efektywnosc¢ inwestycji kom-
pleksowych w regionie gorniczym (1965). Opublikowala artykut (1971) a nastepnie
monografi¢ pod tytulem: Programowanie regionow gorniczych (1975 — PAN
KPZK). Do wazniejszych Jej publikacji z tej dziedziny nalezy zaliczy¢: Komple-
ksowe zagospodarowanie gorniczo-przemyslowego regionu ,Bialego Zaglebia” (1973),
Parametry makroekonomiczne w programowaniu rozwoju regiondw gdrniczych
(1974), Ekonomiczne aspekty ochrony Srodowiska przyrodniczego w programowaniu
rozwoju regiondw gorniczych (1980), Ekonomiczne aspekty ochrony zioz (1982),
Model ekonomicznej oceny zI0z energetycznych surowcdw lokalnych (1982), Warunki
ekonomiczne i organizacyjne eksploatacji malych zléz wegla brunatnego na cele
lokalne (1987), Rozwiqzania organizacyjne i prawne eksploatacji malych zléz wegla
brunatnego (1988) oraz Zalozenia do badarn nad stanem i funkcjonowaniem zaglebi
g0rniczo-przetwdrczych (1990).

Znaczacym wkiadem w te¢ dziedzing byly takze Jej publikacje o charakterze
aplikacyjnym, do ktérych nalezy zaliczy¢: Warunki funkcjonowania przedsie-
biorstw w programach ekorozwoju (1994), ZalozZenia analizy Srodowiskowych, gospo-
darczych i spolecznych uwarunkowan ekorozwoju badanych gmin na obszarze
funkcjonalnym , Zielone Pluca Polski” (1994 — wspdlautorstwo), Ogdlna charakte-
rystyka wymogow Srodowiskowych dla wyodrebnionych scenariuszy polityki ekoroz-
woju obszaru funkcjonalnego ,Zielone Pluca Polski” (1994 — wspdlautorstwo),
Zalozenia do scenariuszy ekologicznie zrownowaZzonego rozwoju gospodarki krajowej
(1997), Ukopolitk in Polen in letzten zehn Jahren (2002).

Podstawowa dziedzina zainteresowari naukowych prof. A. Jankowskiej-Ktap-
kowskiej i Jej prac o charakterze aplikacyjnym byta ekonomia zasobéw natural-
nych i ochrona srodowiska. Opublikowata prace: Ekonomiczna ocena zidz surow-
cow mineralnych (1969), Bilansowanie programdw rozwoju przemyslu wydobywczego
(1969), Kryteria ekonomiczne bilansowosci zléz (1969), nastepnie (jako wspot-
autorka) Ogolne zasady i metodyka okreslania wartosci zasobéw kopalin stalych
w ztozu (1972) — prace, ktéra wywolata spory odzew w srodowisku geologéw,
gornikow i planistéw i w ostatecznosci zadecydowala o zajeciu sie ta dziedzina,
w ktérej dotad rachunek ekonomiczny nie odgrywat wazniejszej roli.

Kolejne publikacje, to:

— Renta gornicza a ceny surowcow mineralnych (1973),
— Propozycje ekonomicznej oceny zasobow biosfery (1974),
— Zwiqzki geologii gospodarczej z naukami ekonomicznymi (1974),
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— Kompleksowe wykorzystanie surowcow mineralnych (1974),

— Rachunek ekonomiczny w poczqtkowej fazie zagospodarowania z16z (1976),

—  Warunki ujednolicenia metod ekonomicznej oceny zasobow surowcow mineral-
nych w krajach RWPG (1976),

— Die Beziehungen zwischen den geologiach — technischen und den dkonomischen
Parametern bei der Einschatzung von Lagerstitten mineralischer Rohstoffe,
Zeitschrift Fiir angewandte Geologie (1977),

— Problemy mikroekonomiczeskoj ocenki mineralno-syriewoj bazy (1978),

— Ochrona $rodowiska a jej kompleksowa efektywnos¢ (1981),

— Ekonomiczne aspekty ochrony Srodowiska (1981), Ekonomiczne aspekty ochrony
ztoz (1982),

— Model ekonomicznej oceny zt0z energetycznych surowcow lokalnych (1982),

— Ochrana prirodnoj sredy i jejo kompleksnaja effektiwnost (1983),

— Gospodarka zasobami mineralnymi a reforma gospodarcza (1985),

— Ekonomiczne ograniczenia wariantéw bilansu nosnikéw energii w Polsce do roku
2000 (1985),

— Ekologiczno-ekonomiczna efektywnos¢ gospodarowania (1985),

— Rachunek ekonomiczny a gospodarka zasobami Srodowiska (1986),

— Rachunek ochrony sSrodowiska w koncepcjach RWPG (1987),

— Warunki ekonomiczne i organizacyjne eksploatacji matych z16z wegla brunatne-
go na cele lokalne (1987),

— Ekologiczne udokumentowania zmian struktury produkcji (1988),

— Zastosowanie instrumentow finansowych w ochronie zasobow mineralnych (1988),

— Rozwiqzania organizacyjne i prawne eksploatacji malych zloz wegla brunatnego
(1988),

— Instruments to Control the Environmental Protection in Fossil Fuels Produktion
(1990,

— Zalozenia do badan nad metodykq wyceny surowcow mineralnych (1990).

Za najwazniejsza publikacje prof. A. Jankowskiej-Klapkowskiej z tej dziedzi-
ny nalezy uzna¢ monografie pt. Efektywnos¢ gospodarowania zasobami mineralny-
mi (1992), po ktorej ukazaly sie jeszcze nastepne: Nieodnawialne zasoby mineralne
w ekonomii Srodowiska przyrodniczego (1992), Ekologiczne uwarunkowania rozwoju
gospodarczego i spolecznego (1993), Makroekonomiczny i ekonomiczny rachunek
zasobow przyrody w Polsce (1993), Metodyka kompleksowego rachunku efektywnosci
gospodarki zasobami mineralnymi (1993 — wspolautorstwo), A macro and micro-
economic evoluation of the natural resources of Poland (1993) oraz Environmental
Education for Sustainable development (1994).

Ostatnia sfera Jej zainteresowari badawczych byla problematyka restruktura-
lizacji gatezi strategicznych, ktéra — wedlug Jej opinii — byla koniecznoscia
i powinna si¢ dokonywa¢ pod kontrola paristwa, przy zachowaniu prymatu
interesu narodowego. Wystawienie tych gatezi na ,dzika prywatyzacje” uwazala
za niedopuszczalna, ale tez byla oredownikiem oparcia systemu zarzadzania
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przedsiebiorstw na konsekwentnym i zharmonizowanym z rynkiem systemie bo-
dzcéw ekonomicznych. Problematyce tej poswiecila takie prace, jak:

— Bilansowanie programdw rozwoju przemystu wydobywczego (1969),

— Kryteria wyboru w warunkach intensywnego gospodarowania (1973),

—  Wplyw hutnictwa na efektywnos¢ produktu finalnego (1974),

— Optymalizacja produkcji cynku i ofowiu w Polsce (1975),

— Metody badan materiatochlonnosci struktur produkc;z w Polsce (1982),

— Kierunki badan nad energochlonnosciq struktur produkcji (1983),

—  Wplyw postepu technicznego na materialochionnos¢ i energochtonnosc struktur

produkcji (1983),

— Program badan mozliwych zmian struktury gospodarki narodowej dla zmniejsze-

nia jej energochlonnosci i materiatochtonnosci (1983),

—~  Ekonomiczne ograniczenia wariantéw bilansu nosnikéw energii w Polsce do roku

2000 (1985),

— Ekologiczno-ekonomiczna efektywnos¢ gospodarowania (1985),

— Ekologiczne udokumentowania zmian struktury produkcji (1988),

— Metoda analizy spolecznych skutkow likwidacji kopalr (1991),

— Holdings in polnischen Bergbau (2002),

— Besonderheiten der Privatisierung der Bergbauindustrie in Polen am Beispiel des

Steinkohlenbergbaus (2002).

Prof. dr hab. Anna Jankowska-Klapkowska za swoja dzialalno$¢ zostaia
uhonorowana wieloma odznaczeniami, od regionalnych poczynajac, takich jak:
Zlota Odznaka za Prace Spoleczna dla Miasta Krakowa (1959), Zlota Odznaka za
Zastugi dla Ziemi Krakowskiej (1972). Otrzymala Medal X-lecia Polski Ludowej
(1955), Medal XXX-lecia Polski Ludowej (1974), Odznake 1000-lecia Paristwa
Polskiego (1966), Medal Edukacji Narodowej (1978). Zostata odznaczona Ziotym
Krzyzem Zastugi (1969), Krzyzem Kawalerskim Orderu Odrodzenia Polski (1973)
oraz Krzyzem Oficerskim Orderu Odrodzenia Polski (2001), a ostatnio — Meda-
lem Zastuzony dla Wydziatu Zarzadzania AGH (2004).

Jej aktywny udziat w dzialalnosci krakowskiego srodowiska ekonomicznego
oraz pokazny dorobek naukowy i dydaktyczno-wychowawczy znalazi oddzwiek
w opublikowanych wspomnieniach Jej bylych studentéw, pracownikéw z réz-
nych osrodkéw naukowych a takze w mowach pogrzebowych przedstawicieli
osrodkéw akademickich, stowarzyszer i organizacji.

Pochowana zostala na Cmentarzu Rakowickim w Krakowie 9 listopada
2004 roku.
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