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ABSTRACT

Renata Wrdbel-Rotter. Bayesian frontier cost functions for the electricity distribution sector. Folia
Oeconomica Cracovienisa 2008-2009, 49-50: 47-69.

The paper discusses the application of the Bayesian stochastic frontier cost functions as a tool
for assessing and comparing the cost efficiency of firms. The analysis is based on the micro-
economic production theory and the concept of inefficiency that is related to the existence of
inner mechanisms responsible for observing costs higher than indicated by theory, given
technical and economic environment of firms. The stochastic cost frontier allows to estimate
individual cost efficiency and to precisely decompose the observed cost into theoretical cate-
gories, such as minimal excessive or systematic cost, which play crucial role in assessing the
economic behavior of firms. From the empirical perspective the most important is the mini-
mal cost, which denotes the cost that is indispensable to achieve the observed production
level given technology, input prices, cost effects of random variability. The Bayesian estima-
tion of stochastic cost frontiers for panel data allows to treat a number of issues unsolved on
the classical ground, such as stability of empirical results, assessment of the uncertainty of
cost categories and efficiency coefficients. As a fundamental tool for the analysis we present
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the Bayesian random effects model with constant efficiency distribution. The methodology
is illustrated with the cost function for the 14 firms operating in the electricity distribution
sector observed over 6 years.
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1. WSTEP

Celem pracy jest prezentacja zalozZeni i wynikéw analizy kosztéw operacyjnych
w sektorze dystrybucji energii w Polsce. Stosujac bayesowskie wersje tzw. sto-
chastycznych granicznych modeli kosztu dokonujemy oceny efektywnosci
kosztowej wszystkich czternastu spétek dystrybucyjnych na podstawie danych
rocznych z lat 2001-2006. Opis dzialania podmiotéw gospodarczych, wyko-
rzystany w badaniach, bazuje na ekonometrycznych modelach procesu pro-
dukcyjnego, ktére powstaja w efekcie polaczenia mikroekonomicznej teorii
kosztu z rozwazaniami uwzgledniajacymi nieefektywnos¢ jednostek produk-
cyjnych (przedsigbiorstw) na skutek niewlasciwego wykorzystania przez nie
czynnikéw produkcji

Graniczne modele produkgji lub kosztu byly juz szeroko wykorzystywane
do analizy efektywnosci dzialania podmiotéw, takich jak: linie lotnicze (Schmidt
i Sickles, 1984), szpitale (Koop, Osiewalski i Steel, 1994, 1997), banki i ich od-
dzialy (Marzec i Osiewalski 2003, 2008 oraz bibliografia tam zawarta), biblio-
teki akademickie i publiczne (Osiewalski i Osiewalska, 2003, 2006), elektrow-
nie i elektrocieptownie (Wrdbel-Rotter i Osiewalski, 2002; Wrébel-Rotter, 2004).
Wiele zastosowari stochastycznych granicznych modeli produkdji i kosztu (nie-
standardowych i trudnych do analizy metodami niebayesowskimi) wykorzy-
stuje mozliwosci wnioskowania bayesowskiego, wspomaganego numerycznie
metodami Monte Carlo. Bayesowskie stochastyczne modele graniczne wpro-
wadzili do ekonometrii van den Broeck, Koop, Osiewalski i Steel (1994) oraz
Koop, Osiewalski i Steel (1994, 1997), ktérzy opracowali tez metody Monte
Carlo umozliwiajace uzyskiwanie wynikéw empirycznych.

Bayesowski graniczny model kosztu zmiennego dla sektora dystrybucji
energii zostal opracowany na zlecenie Urzedu Regulacji Energetyki (Osiewal-
ski i Wrébel-Rotter, 2008), a proponowane metody i uzyskane wyniki stano-
wig alternatywe wobec tradycyjnych, wielce uproszczonych metod oceny efek-
tywnosci kosztowej stosowanych uprzednio przez Urzad. Model przyjety
w pracy opisuje zaleznos$¢ kosztu operacyjnego (ponoszonego przez spotke dys-
trybucyjna) od duzej liczby czynnikéw o charakterze techniczno-ekonomicz-
nym, ktére powinny determinowac jego poziom, oraz od sposobu zarzadza-
nia, reprezentowanego przez zmienng nieobserwowalng (ukryta) okreslajaca
efektywnosé. Podejscie bayesowskie pozwala precyzyjnie okreslic niepewnosé
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wnioskowania o wplywie wyréznionych czynnikéw oraz o niesprawnosci
zarzadzania (nieefektywnosci kosztowej). Ocena niepewnosci wnioskowania
jest szczegdlnie wazna w przypadku malej liczby obserwacji, co ma miejsce
w sektorze dystrybugcji energii, w ktérym od 2001 roku dziala 14 przedsie-
biorstw. Poza samg dziedzing zastosowania, niniejsza praca rézni sie istotnie
od dotychczasowych prac z zakresu bayesowskich granicznych modeli kosztu
dzigki zdefiniowaniu nowych kategorii skladowych kosztu i dokonaniu ich
estymagiji.

Nastegpna (druga) czes¢ pracy poswiecona jest ogélnej prezentacji stocha-
stycznego modelu granicznego i wskaZnika efektywnosci kosztowej. W czesci
trzeciej definiujemy kategorie kosztu, jakie mozna teoretycznie rozwazad
(i empirycznie szacowac) w ramach modelu granicznego. Cze$¢ czwarta za-
wiera podstawowe informacje o bayesowskim ujeciu modelowania kosztu
i nieefektywnosci kosztowej na podstawie danych panelowych. W czesci piatej
przedstawiamy wyniki empiryczne, zwracajac szczegdlng uwage na wrazli-
wosc¢ ocen efektywnosci na dobdr zmiennych objasniajacych oraz na niepew-
nos¢ wnioskowania o skladowych kosztu obserwowanego. Czes¢ szdsta za-
wiera podsumowanie.

2. OGOLNA CHARAKTERYSTYKA STOCHASTYCZNEGO
MODELU GRANICZNEGO

Model przyjety do oceny efektywnosci opisuje zaleznosé obserwowanego kosztu
zmiennego przedsigbiorstwa od czynnikéw techniczno-ekonomicznych, ksztal-
tujacych jego poziom, oraz od niesprawnosci zarzadzania; jest on zapisywany
w nastepujacej ogdlnej formie (por. Aigner i in., 1977, Meeusen i van den Broeck,
1977, Lovell, 1993; Greene, 1993):

Ci™ = explf(x,, B)+ v, +1,]
a po obustronnym zlogarytmowaniu przyjmuje posta’c’:
Y = fxypB) + u; + vy,

gdzie y, jest zmienng zalezng, oznaczajaca logarytm kosztu obserwowanego
(C,‘-:bs‘) w i-tym obiekcie (i = 1, ..., N) w okresie t (¢t = 1, .., T), x,, jest wektorem
egzogenicznych zmiennych objasniajacych, f(x,,f) jest ogélnym oznaczeniem
postaci analitycznej funkcji kosztu, Sto wektor nieznanych parametréw tej funk-
qji, v, to zmienna losowa o rozkladzie symetrycznym wokét zera (skladnik
czysto losowy), ujmujaca wplyw czynnikéw przypadkowych oraz bledu pomia-
ru kosztu, 1; 0znacza zmienng losowa przyjmujaca wylacznie wartosci nieujemne
i reprezentujaca nieefektywno$é, suma u; + v, jest zlozonym skladnikiem loso-
wym. Zakladamy niezaleznos¢ stochastyczng wszystkich zmiennych v, i u,
przyjmujac dla v, ten sam rozktad normalny, a dla u, rozkltady wykladnicze.



50

W badaniu empirycznym przyjmujemy liniowa wzgledem parametréw
posta¢ analityczna funkdji f, 4. f(x,, ) = x, 5, ktéra moze reprezentowa¢ model
Cobba i Douglasa badZ translogarytmiczny. W przypadku prostszej funkcji
Cobba i Douglasa (stosowanej w tej pracy ze wzgledu na malg liczbe obserwa-
qji i duza liczbe zmiennych) wektor-wiersz x;, powinien zawierac¢ logarytmy
gléwnych zmiennych objasniajacych krétkookresowy koszt zmienny, tj. wiel-
kosci produkgji, cen zmiennych czynnikéw produkcji oraz nakladéw czynni-
kéw statych. Postac liniowa dla logarytméw wszystkich zmiennych wystepu-
jacych w modelu kosztu jest opisem technologii dualnym wobec funkgji produkgji
Cobba i Douglasa, stanowiac réwnoczesnie aproksymacje pierwszego rzedu
dla dowolnej gladkiej funkgji kosztu.

Stochastyczna graniczna funkcja kosztu zmiennego jest podstawa do kon-
strukcji miernika krétkookresowej nieefektywnosci kosztowej EK,, obiektu
i w okresie t, okreslonej jako iloraz minimalnego kosztu zmiennego CMin =
= exp[flx,, B) + v,] (wynikajacego z funkcji kosztu i wahari czysto losowych) do
kosztu C£% = exp(y,) = exp[flx,, ) + u, + v,] rzeczywiscie poniesionego przez
dany podmiot:

EK, = exp[f(xit/ﬁ)+vi:] - Cr _ exp(— “.),

exp[f(x,.,, B)+v, + “i] Cybs 1
przy czym EK, = EK; ze wzgledu na stalo$¢ u; w czasie. Zalozenie w modelu
dla danych przekrojowo-czasowych, ze u; jest efektem indywidualnym umoz-
liwia precyzyjna estymacje wskaznikéw efektywnosci, poniewaz szacujac u,
wykorzystujemy obserwacje z kilku lat dla kazdego z obiektéw (a nie tylko
jedng wartosc, jak w przypadku danych przekrojowych). Konstrukcja wskaz-
nika efektywnosci powoduje, Ze zawiera sie on w przedziale (0, 1] i pozwala
na dogodna interpretacje: EK; okresla, jaka czesé kosztu poniesionego przez
dana jednostke¢ w danym okresie jest kosztem uzasadnionym z ekonomiczne-
go punktu widzenia, (1-EK,) wskazuje, jaka czes¢ jest kosztem nadwyzkowym,
ktéry méglby zosta¢ zredukowany.

3. KATEGORIE MODELOWE KOSZTOW

Stochastyczna graniczna funkcja kosztu jest modelem strukturalnym, przed-
stawiajacym koszt obserwowany i-tego podmiotu w okresie ¢ jako iloczyn trzech
czynnikéw:

Ci(t)bs = exp[f(x;, B)]-expv,)- exp(i,),

z ktérych pierwszy reprezentuje teoretyczny koszt graniczny (mikroekono-
miczny), drugi — wspélczynnik zmiany kosztu na skutek uwarunkowan czy-
sto losowych, a trzeci — stopieri zwigkszenia kosztu na skutek nieefektywno-
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$ci. Model strukturalny umozliwia definiowanie alternatywnych kategorii teo-
retycznych kosztu, ktérych estymacja bayesowska (i ocena niepewnosci zwig-
zanej z wnioskowaniem) jest w pelni mozliwa poprzez brzegowe rozklady a poste-
riori, a w uproszczonej postaci — poprzez wartosci oczekiwane i odchylenia
standardowe a posteriori kategorii skladowych. W ramach rozwazanego mode-
lu definiujemy nastepujace teoretyczne kategorie kosztéw:

1. Koszt graniczny (teoretyczny-mikroekonomiczny) i-tego obiektu w okre-
sie £

CF = explf(x;, B)],

ktéry oznacza wielkos¢ teoretyczng obliczong na podstawie mikroekonomicz-
nej funkeji kosztu bez uwzglednienia skladnika czysto losowego i nieefektyw-
nosci. Wielkoé¢ ta jest znang funkcjg parametréw, okreslajacq teoretyczny koszt
niezbedny do uzyskania danej wielkosci produkcji, przy ustalonej technologii,
cenach zmiennych czynnikéw produkcji i naktadach czynnikéw statych, z po-
minieciem wplywu zaklécert losowych i nieefektywnosci dzialania. Z formalne-
go punktu widzenia, nieznana wartos¢ kosztu granicznego jest znang funkcja
wektora parametréw strukturalnych S wiec jej rozktad a posteriori — o gestosci
p(C§ I dane) — i jego charakterystyki mozna uzyskac z rozkladu a posteriori
dla S
2. Koszt systematyczny i-tego obiektu w okresie :

C* = explf(x,, B) +u;] = explf(x,, B)]- exp(u,),

oznacza teoretyczny koszt mikroekonomiczny exp[f(x;,B)], zwiekszony
o skutki nieefektywnosci, wolny natomiast od efektu zaklécen losowych. Koszt
systematyczny to koszt teoretyczny, jaki firma ponositaby przy danej techno-
logii, zaobserwowanych poziomach zmiennych objasniajacych i przy danym
poziomie indywidualnej nieefektywnosci, ale bez zakiécent przypadkowych.
Rézny od jeden iloraz wielkosci kosztu obserwowanego i systematycznego
jest wynikiem dziatania czynnikéw okreslanych jako losowe, zawierajacych
w rzeczywistosci rowniez wszystkie inne, drugorzedne wielkosci, ktére nie
zostaly ujete wsréd zmiennych egzogenicznych przyjetych w modelu, a majg
wplyw na ksztaltowanie si¢ ponoszonego kosztu. Z tego wzgledu dla niekto-
rych przedsigbiorstw koszt obserwowany moze by¢ mniejszy od kosztu sys-
tematycznego, co oznacza, Ze czynniki inne niz ujete w modelu umozliwiajg
rejestrowanie kosztu nizszego niz wynika to z typowych uwarunkowan tech-
niczno-ekonomicznych i danego, indywidualnego poziomu efektywnosci. Na
mocy zatozen strukturalnych, oddzialywanie czynnikéw czysto losowych na
koszt rzeczywisty jest niezalezne od indywidualnej efektywnosci. Koszt sys-
tematyczny jest znang funkcjg zmiennej ukrytej u; i wektora parametréw £,
wiec jego rozktad a posteriori o gestosci p(C;¥*' dane) mozna uzyskac z lacznego
rozkladu a posteriori dla 1 u,.
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3. Koszt niezbedny (minimalny) i-tego obiektu w okresie ¢
Ci™ = expl f(xi., B)+ 0,1 = expl f(x,. B)]- exp(vy),

oznacza koszt teoretyczny obliczony z uwzglednieniem czynnikéw losowych
i pominigeciem nieefektywnosci. Okresla on minimalny koszt niezbedny do
uzyskania obserwowanej wielkosci produkcji przy danej technologii, ustalo-
nych cenach czynnikéw produkcji i nieprzewidywalnych dla firmy uwarunko-
waniach zewnetrznych (czynnikach losowych). Stanowi podstawe do wyzna-
czania wskaZnika indywidualnej krétkookresowej efektywnosci kosztowej EK;
przedstawionego w poprzedniej czesci pracy. Gestosé rozktadu a posteriori kosztu
niezbednego p(CI™ |dane) jest uzyskiwana z brzegowej gestosci a posteriori
wskaZnika EK; = exp(-u,) przez jego przeskalowanie wielkosciq kosztu obser-
wowanego (C;™" =C - EK).
4. Koszt nadwyzkowy i-tego obiektu w okresie t:

Crdv =C® -Cri™ =C*(1-EK,),

okreslony jako réznica miedzy kosztem obserwowanym a kosztem niezbed-
nym, wynikajacym z mikroekonomicznej funkeji kosztu oraz zaklécen loso-
wych, jest wartoscig nieuzasadniona, wynikajacq wylacznie z nieefektywnego
dziatania.

Stosowane przez nas metody wnioskowania bayesowskiego pozwalaja na
prezentacje niepewnosci zwiazanej z estymacja danej kategorii kosztu za po-
mocg wykresu jej rozkladu a posteriori lub sumarycznie, poprzez tylko dwie
liczby: warto$¢ oczekiwang a posteriori (ocene punktowq danej kategorii kosz-
tu) i odchylenie standardowe a posteriori (bayesowski miernik btedu szacunku
tej kategorii).

Proponowane kategorie modelowe kosztu wynikaja bezposrednio z alter-
natywnych dekompozycji kosztu obserwowanego na skladowe bedace wyni-
kiem dziatania czynnikéw systematycznych, losowych i nieefektywnosci; za-
chodza nastepujace réwnosci:

Ci®= CE+(CJ™-CF™) + (CP™ - C¥) = C¥ + RK1, + RK4,,

C™= CE+(CI™-CF) +(Co™- CI'™™ = C¥ + RK2, + RK3,,
gdzie:
CF™ = C3Pexp(-v,), C™" = CS EK; = C& exp(v,) i C8'= CY"EK, = C*exp(-v,)EK,,;
RK1, = C3” - C¥* oznacza réznice kosztu obserwowanego i systematycznego,
okreslajaca zmiang kosztu wynikajacq z zaklécent losowych, obliczang dla
wartosci uwzgledniajacych nieefektywnos¢;
RK2, = C;™ - C& = RK1, - EK; to réznica kosztu minimalnego i granicznego,
okreslajaca zmiane kosztu wynikajaca z dziatania czynnikéw losowych, ale ob-
liczona dla kosztu nie zawierajacego nieefektywnosci;
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RK3, = C2¥ - CM™ = Co™(1 - EK) = CI*™ to réznica kosztu obserwowanego
i niezbednego, okreslajaca koszt nadwyzkowy i zawierajgca efekt kosztowy
zaklécent losowych;

RK4, = C* - C¥ = C**(1 - EK)) okregla réznice miedzy kosztem systematycz-
nym i granicznym, oznaczajaca efekt kosztowy nieefektywnosci przy pominie-
ciu zaklécenrt losowych.

Zauwazmy na koniec tej czesci pracy, ze dzigki wprowadzeniu nowych
kategorii modelowych kosztu indywidualne wskaZniki efektywnosci koszto-
wej EK; oraz wskazZniki RF;, okreslajace wzgledng zmiane kosztu na skutek
dzialania czynnikéw losowych, mogg zosta¢ wyznaczone na réwnowazne spo-
soby, odpowiednio:

min gr obs
EK, = Sl = <z = expls), RE, = S = S = (o, ).
it it if i

4. BAYESOWSKIE GRANICZNE MODELE KOSZTU
DLA DANYCH PANELOWYCH

Podstawowym narzedziem przyjetym do uzyskania ocen efektywnosci kosz-
towej przedsigbiorstw dystrybucji energii jest bayesowski graniczny model
kosztu stosowany dla danych przekrojowo-czasowych. Nalezy podkresli¢, ze
wykorzystanie danych panelowych do wnioskowania o wskaZnikach efektyw-
nosci poszczegdlnych obiektéw pozwala na uwzglednienie znacznie szerszego
zbioru zmiennych objasniajacych i precyzyjniejszy szacunek niz w przypadku
danych przekrojowych. Przy tak malej liczbie obiektéw, jak w sektorze dys-
trybugji energii w Polsce po roku 2000, trudno liczy¢ na uzyskanie wiarygod-
nych wynikéw na podstawie danych z jednego roku lub danych uzyskanych
przez usrednienie obserwacji po czasie.

Bayesowskie graniczne funkcje kosztu dla danych panelowych zapropo-
nowali Koop, Osiewalski i Steel (1994, 1997) (zob. tez Ferndndez, Osiewalski
i Steel, 1997), definiujac m.in. model z losowymi efektami indywidualnymi
0 wspdlnym rozkladzie efektywnosci (ang. Common Efficiency Distribution —
CED), wykorzystany w naszych badaniach empirycznych.

Bayesowski graniczny model kosztu, w przypadku nieefektywnosci trak-
towanej jako efekt w indywidualny i przy przyjeciu specyfikacji CED, okreslo-
ny jest przez laczny rozklad macierzy obserwacji Y = [y, (i=1, .., N;t =1, ..,
7], wektora zmiennych ukrytych u = [u, ... uy], k + 1 elementéw wektora f
precyzji O'f symetrycznego skladnika losowego i parametru ¢ rozktadu nie-
efektywnosci, przy ustalonej macierzy X zmiennych egzogenicznych. Model
ten zapisujemy w postaci:

N

p(Y.B,62 ,u,¢|X)=p(p,o ,co)H{fc(ui 1L T fu Wi | %8 +u,,02 )] (1)

i=1
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gdzie f\(.la, b) i fo(.1c, d) oznaczajg odpowiednio funkcje gestosci: rozkladu
normalnego o wartosci oczekiwanej a i wariancji b oraz rozkladu gamma o war-
tosci oczekiwanej c/d? i wariandji ¢/d% p(8,0,7%¢) = p(f)p(c,2)p(@) jest tacz-
nym rozkladem a priori dla § ¢, 2oraz ¢. Zauwazmy, ze warunkowy wzgle-
dem parametrow rozktad gamma dla u; to rozklad wyktadniczy o wartosci
oczekiwanej i odchyleniu standardowym 1/ ¢.

Laczna gestos¢ a priori jest zdefiniowana jako iloczyn gestosci brzegowych
dla B, 0,2 oraz ¢. Dla ¢ przyjeto rozktad gamma z ¢ = 1 i d = —In(r*), czyli
wykladniczy o wartosci oczekiwanej ~1/In(r*), gdzie stala r* jest mediang
a priori efektywnosci EK; (van den Broeck, Koop, Osiewalski i Steel, 1994);
ustalono r* = 0,8. Dla precyzji symetrycznego skladnika losowego o,2 zatozo-
no rozklad z rodziny gamma o gestosci (0,2 1g,/2, §,/2), z g, = NT-k-1 oraz
g, =10, natomiast dla wektora parametréw strukturalnych £ mozemy przyjac
rozklad jednostajny (ucigty przez warunki regularnosci ekonomicznej wynika-
jace z wlasnosci funkgji kosztu zmiennego) badZ rozklad normalny o wektorze
wartosci oczekiwanych a priori f° i macierzy precyzji £. W naszych badaniach
przyjmujemy bardzo rozproszony rozktad N(0, 10I,,,), rezygnujac z narzuca-
nia warunkéw regularnosci mikroekonomicznej. Nasz rozklad a priori odzwier-
ciedla wiec praktycznie brak wstepnej wiedzy o parametrach innych niz ¢.

Faczny rozklad a posteriori dla parametréw i zmiennych ukrytych, uzyska-
ny w modelu bayesowskim (1) i o gestosci proporcjonalnej do (1), jest niestan-
dardowym rozkladem okreslonym na przestrzeni o wymiarze réwnym sumie
liczby zmiennych ukrytych (czyli obiektéw, N) i parametréw. Skomplikowana
postac gestosci tego rozkltadu nie pozwala na analityczne wyznaczenie mo-
mentéw i rozkladéw brzegowych dla zZadnego z parametréw czy efektéw in-
dywidualnych wystepujacych w modelu, natomiast umozliwia wyprowadze-
nie (dla ich ustalonych blokéw) ukladu warunkowych rozkladéw a posteriori.
Te pelne rozklady warunkowe sg standardowe (gamma, normalne, ucigte nor-
malne), umozliwiajac generowanie liczb losowych wedlug schematu Gibbsa,
tj. metody z rodziny Monte Carlo laricuchéw Markowa (ang. Markov Chain
Monte Carlo — MCMC), a w konsekwencji uzyskiwanie préb z lacznego roz-
kladu a posteriori i latwe przyblizanie jego charakterystyk. Koop, Steel i Osie-
walski (1995) po raz pierwszy pokazali uklad pelnych warunkowych rozkla-
déw a posteriori i zastosowali losowanie Gibbsa w bayesowskich modelach
granicznych, ukazujac przewagi tego podejscia w stosunku do metody Monte
Carlo z funkcjg waznosci (ang. Monte Carlo Importance Sampling — MCIS), ktéra
stosowali van den Broeck, Koop, Osiewalski i Steel (1994) w pierwszej pracy
z zakresu bayesowskiej analizy efektywnosci; zob. tez Osiewalski i Steel (1998).
Podstawy losowania Gibbsa i stosowny kod komputerowy (w jezyku pakietu
GAUSS) opracowali dla modeli z nieujemnymi efektami indywidualnymi (dla
danych panelowych) Koop, Osiewalski i Steel (1997); bylo to podstawa wielu
dalszych zastosowar (por. Marzec i Osiewalski, 2003, 2008; Wrébel-Rotter
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i Osiewalski, 2002; Osiewalski, 2001), w tym badan empirycznych tej pracy.
Teoretyczne uzasadnienie i wlasnosci metod MCMC, w tym losowania Gibbsa,
prezentuje Tierney (1994); zob. tez np. O’'Hagan (1994).

5. WYNIKI BADAN EMPIRYCZNYCH

Analiza empiryczna zostala przeprowadzona na danych rocznych pochodza-
cych z czternastu przedsigbiorstw dystrybuujacych energie elektryczng (ozna-
czonych SD01-SD14), obserwowanych w okresie szesciu lat (2001-2006). Pod-
stawowym narzedziem analizy efektywnosci kosztowej jest bayesowski model
o wspdlnym rozkiadzie efektywnosci (CED), w ktérym koszt zmienny opisa-
ny jest funkcjg Cobba i Douglasa z argumentami oddajacymi skale ustug (pro-
dukgji) i sie¢ dystrybucyjng rozwazanych podmiotéw.

Modelowany koszt zmienny to koszt operacyjny (suma kosztu obrotu
i dystrybugji), ktéry obejmuje gléwnie wynagrodzenia wraz z narzutami oraz
wydatki na ustugi obce i materialy. Zmienne objasniajace i rézne warianty
modelu kosztu zostaly wyspecyfikowane w konsultacji z ekspertami z Urzedu
Regulacji Energetyki (URE), ktéry dostarczyt danych.

51. Dobér zmiennych objasniajgcych
a pomiar efektywnosci kosztowej

Zbiér czynnikéw wyjasniajacych zawiera takie zmienne jak: dlugosc przesyto-
wych linii napowietrznych i kablowych wysokiego, sredniego i niskiego na-
pigcia (WN, SN i nN ujetych w réznych kategoriach), liczba odbiorcéw i do-
stawy energii w poszczegdlnych grupach, zmienne techniczne opisujace sie¢:
liczba i moc transformatoréw oraz liczba stacji elektroenergetycznych. Wstep-
na lista zmiennych, zaczerpnieta z opracowania URE ,Taryfy Spétek Dystry-
bucyjnych na okres 2002/2003”, postuzyla do budowy konkurencyjnych
wariantéw granicznej funkcji kosztu, majacych na celu ilustracje wrazliwos-
ci wnioskowania o wskaznikach efektywnosci i parametrach strukturalnych,
a w efekcie okreslenie zmiennych, ktére majg najwiekszy wplyw na ksztatto-
wanie si¢ kosztéw operacyjnych. Liczba zmiennych w zaleznosci od wariantu
modelu waha si¢ w granicach od 11 do 22, zob. tabela 1.

Bayesowskie oceny efektywnosci obiektéw, uzyskane w réznych warian-
tach modelu kosztu, a takze srednie tych ocen, przedstawiono na rycinach
11 2. Sredni poziom efektywnosci kosztowej sektora zalezy od zbioru zmien-
nych objasniajacych i jest najwyzszy w przypadku modeli o dwudziestu i wigcej
zmiennych; dla tych modeli réznice ocen miedzy obiektami najmniej i najbar-
dziej efektywnym sg najmniejsze. Oceny efektywnosci obiektéw 4, 5, 6 1 11 sa
niewrazliwe na dobdér zmiennych, bardzo wrazliwe sg oceny obiektéw 1, 3, 8



Tabela 1
Lista zmiennych objasniajacych rozwazanych w modelowaniu kosztu operacyjnego
Wariant | Wariant | Wariant | Wariant | Wariant | Wariant | Wariant
7 6 5 4 3 2 1
Catkowita dlugos¢ linii WN w przeliczeniu na
1. e km x x x x x x x
jeden tor linii
Calkowita diugos¢ linii SN w przeliczeniu na
27, . km x x x
jeden tor linii
Catkowita dhugoé¢ linii nN w przeliczeniu na
3. - km x x
jeden tor linii
4 Dlggos’c’ linii SN napowietrznych w przeliczeniu K « N " .
na jeden tor linii
5 P*ugos’é 1iflii“SN kablowych w przeliczeniu na km N N " N
jeden tor linii
Dlugosé linii nN napowietrznych w przeliczeniu
6 | na jeden tor linii + dlugos¢ przylaczy km x x x x
napowietrznych nN
7 Diugo$¢ linii nN kablowych w przeliczeniu na K
. ... L, m x X x x
jeden tor linii + dlugos¢ przylaczy kablowych nN
Calkowita dlugos¢ linii nN w przeliczeniu na
8 | jeden tor linii km x
+ dlugosé przylaczy nN
9 | Catkowita moc transformatoréw MVA x x x
10 | Liczba stacji elektroenergetycznych SN i nN szt. x x x x
11| Liczba stacji elektroenergetycznych 110 kV szt. x x x x
12 | Moc transformatoréw WN/SN MVA x x x x

wl
[*))



13 | Moc transformatoréw SN/nN MVA x x x x

14 | Calkowita liczba transformatoréw szt. x x x x
15 | Calkowita liczba stacji elektroenergetycznych szt. x x x
16 [ Liczba miejsc dostarczania u odbiorc6w na WN szt. x x x x x

17 | Liczba odbiorcéw na SN szt. x x x x x

18 | Liczba odbiorcéw na nN szt. x

19 | Liczba odbiorcéw na nN w gr. tar. C szt. x x x x x x
20 | Liczba odbiorcéw na nN w gr. tar. G szt. x x x x x x
21 [ Dostawa energii odbiorcom na SN MWh x x x x

22 | Dostawa energii na nN MWh x

23 | Dostawa energii na nN w gr. tar. C MWh x x x x x
24 | Dostawa energii na nN w gr. tar. G MWh x x x x x
25 | Dostawa energii odbiorcom na WN MWh x x x x

26 | Srednia moc szczytowa netto MW x x
27| ) & Energin wprowadsons wood PSS | MR < "
28 | Dostawa energii ogélem MWh x

29 | Przecietne zatrudnienie osoby x x

30 | Zmienna czasowa ¢ lata x x x x

Liczba zmiennych w modelu 16 22 20 12 15 11 13

LS
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Ryc. 1. Wartosci oczekiwane a posteriori indywidualnych wskaznikéw efektywnosci
dla konkurencyjnych wariantéw modelu
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Ryc. 2. Wartosci oczekiwane a posteriori sredniego wskaZnika efektywnosci sp6tek
dla konkurencyjnych wariantéw modelu w zaleznosci od liczby zmiennych niezaleznych

i 10. Wrazliwos¢ ta wynika z uwzgledniania w rozbudowanych wariantach
modelu zmiennych objasniajacych szczegdlnie waznych dla niektérych przed-
sigbiorstw, np. brak w wariancie 1 i 2 zaré6wno dostawy odbiorcom na WN,
jak i liczby miejsc dostarczania, bedacych szczegdlnie istotnymi charakterysty-
kami profilu produkgji niektérych spélek, prowadzi do obniZenia wartosci tej
czedci ich kosztu, ktéra ma ekonomiczne uzasadnienie w ramach modelu.

Srednia efektywnos¢ kosztowa waha sie (w zaleznosci od przyjetego ze-
stawu zmiennych egzogenicznych) od 88% (0,882 + 0,052) do 97% (0,970 + 0,027),
co oznacza, ze $rednio tylko kilka procent kosztu obserwowanego bylo kosz-
tem nieuzasadnionym.
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Nalezy pamiegtad, ze jesli modelujemy koszt zmienny, obejmujgcy wyna-
grodzenia, to powinien by¢ on objasniany przez wielkosci produkgji, ceny czyn-
nikéw zmiennych i naklady czynnikéw statych, ale nie przez (zawarty w kosz-
cie) naklad czynnika zmiennego, jakim jest zatrudnienie. Obecnosé tej zmiennej
w wariantach 4 i 6 czyni je trudno interpretowalnymi w swietle teorii kosztu
zmiennego!. Zauwazmy, ze zaden wariant nie zawiera cen czynnikéw zmien-
nych (zwlaszcza ptac), a zmienne objasniajace (poza zatrudnieniem i zmienna
czasowq) reprezentujg produkcje i czynniki stale — elementy kapitalu rzeczo-
wego. Zleceniodawca nie chcial uwzgledniac cen czynnikéw produkcji, co mozna
interpretowac jako zadanie analizy kosztu w hipotetycznych warunkach jed-
nakowych cen czynnikéw (plac) dla wszystkich przedsiebiorstw, gdyz regu-
lator nie jest zainteresowany uzasadnianiem wysokich kosztéw wysokimi pta-
cami. Przy zalozeniu funkcji Cobba i Douglasa oznacza to, ze efekt cen (stalych
po obiektach) ukryty jest w wyrazie wolnym. Poniewaz trudno jest traktowac
ceny czynnikéw zmiennych (place) jako stale w czasie, wyraz wolny powinien
by¢ uzupetniony o zmienna czasowa, reprezentujaca ewentualne trendy w ce-
nach; zmienna ta moze réwniez stuzyc¢ (w sposéb uproszczony, lecz uzasadnio-
ny krétkim szeregiem czasowym) uwzglednieniu efektéw postepu technolo-
gicznego. Wplyw (na koszt) wzrostu cen jest dodatni (koszt wzrasta ze wzrostem
ceny), natomiast wptyw postepu technologicznego jest ujemny (postep obniza
koszt produkgji). Wariant 5, spelniajacy postulaty poprawnej ekonomicznie
specyfikacji kosztu zmiennego oraz adekwatny ze statystycznego punktu wi-
dzenia, stanowi posta¢ ostateczng.

52. Wnioskowanie o parametrach funkcji
kosztu zmiennego

Tabela 2 przedstawia wartosci oczekiwane i odchylenia standardowe a poste-
riori parametréw funkgji kosztu Cobba i Douglasa w wariancie 5. Sg one inter-
pretowane jako elastycznosci kosztu wzgledem danego czynnika wyjasniaja-
cego i informuja, o ile procent bylby wyzszy koszt operacyjny, gdyby wybrana
zmienna egzogeniczna wzrosta o jeden procent, przy ustalonych wartosciach
pozostatych czynnikéw. Na uwage zastugujq oceny parametréw przy 4 zmien-
nych (o numerach z zakresu 21-25) okreslajgcych dostawy energii, ktére na-
lezy uznac za produkty spélek dystrybucyjnych. Oceny parametréw przy nich
sq podobne w alternatywnych wariantach modelu, przy czym wspétczynniki

! Przy braku zmiennej placowej mozna je uwaza¢ za pewne przyblizenia modelu kosztu cal-
kowitego z pracg jako czynnikiem statym, w ktérym jednak zbyt wysokie zatrudnienie nie znajdzie
odzwierciedlenia w niskiej efektywnos$ci. Regulator nie powinien zatem by¢ zainteresowany trakto-
waniem pracy jako czynnika stalego, gdyz moze to zawyzac ocene efektywnosci.
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Tabela 2

Wartosci oczekiwane i odchylenia standardowe a posteriori parametréw funkgji kosztu (wariant 5)

Wstepna lista zmiennych E() D() \/—m

0| Wyraz wolny -1,2489 0,9762 4649

1| Calkowita dlugos¢ linii WN w przeliczeniu na jeden tor linii | 0,3827* 0,0924 2497

2 | Calkowita diugosc linii SN w przeliczeniu na jeden tor linii — —

3 | Calkowita dlugos¢ linii nN w przeliczeniu na jeden tor linii — —

4 Dlug.;o.s’.c’ linii SN napowietrznych w przeliczeniu na jeden ~0,2063* 0,0600 2525

tor linii

5 | Dlugos¢ linii SN kablowych w przeliczeniu na jeden tor linii { -0,0642 0,1029 196 4

| it i o papoictyh o prshcsninmien | g0 | aoen | s

7 ?l(;ic:;sslclr;;zr;l*\; cl;a}})lkc;vglyocvl; ;\C/hprr;\cleliczeniu na jeden tor linii 0,2921* 0,0697 1749

8 Catkowita dlugos¢ linii nN w przeliczeniu na jeden tor linii = _

+ diugosé przylaczy nN

9 | Catkowita moc transformatoréw — —
10 | Liczba stacji elektroenergetycznych SN i nN -0,5769* 0,1649 816.0
11| Liczba stacji elektroenergetycznych 110 kV -0,1441 0,0941 128.2
12 | Moc transformatoréw WN/SN -0,1166 0,0990 2239
13 | Moc transformatordw SN/nN -0,5473* 0,1716 4316
14 | Catkowita liczba transformatoréow 0,6050% 0,1161 868.2
15 | Catkowita liczba stacji elektroenergetycznych — —
16 | Liczba miejsc dostarczania u odbiorcéw na WN -0,0148* 0,0064 10.1
17 1 Liczba odbiorcéw na SN 0,3453* 0,0603 158.8
18 | Liczba odbiorcéw na nN — —
19 | Liczba odbiorcéw na nN w gr. tar. C -0,4539* 0,1502 7522
20 | Liczba odbiorcéw na nN w gr. tar. G -0,9559* 0,1989 766.3
21 | Dostawa energii odbiorcom na SN -0,1213 0,0625 215.1
22 | Dostawa energii na nN — —
23 | Dostawa energii na nN w gr. tar. C 1,1919* 0,1351 553.6
24 | Dostawa energii na nN w gr. tar. G 0,9436* 0,0974 455.6
25 | Dostawa energii odbiorcom na WN 0,0125 0,0083 60.1 »
26 | Srednia moc szczytowa netto - —
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Wstepna lista zmiennych E() D() m
2| P pbroa oy en (N NN s | oo | 677
28 | Dostawa energii ogélem — —
29 | Przecietne zatrudnienie — —
30 | Zmienna czasowa | 0,0035 0,0030 39

E() — wartos¢ oczekiwana a posteriori, D(.) — odchylenie standardowe a posteriori.
Objasnienia: * wartos¢ bezwzgledna wartosci oczekiwanej jest co najmniej dwukrotnie wigksza niz odchylenie
standardowe.

bardzo precyzyjnie szacowane notuje si¢ dla zmiennych charakteryzujacych
dostawe energii na niskim napieciu (nN), oznaczajace wzrost kosztu operacyj-
nego o okoto 2% na skutek wzrostu dostawy energii nN o 1%, ceteris paribus.
Zmienna okreslajaca dostawy energii na wysokim napieciu (WN) ma niewiel-
ki, dodatni wptyw na koszt operacyjny (rzedu 0,0125% w odpowiedzi na wzrost
dostawy o 1%), zas wplyw zmiennej opisujacej dostawe energii na srednim
napigciu (SN) ma znak ujemny we wszystkich przypadkach; parametry te sa
nieprecyzyjnie szacowane, co moze wskazywac na nieistotnos¢ wplywu tych
zmiennych na koszt operacyjny.

Analogiczng interpretacje mozna przeprowadzic¢ dla kazdej z pozostalych
zmiennych (z wyjatkiem czasowej, nieistotnej), np. tacznemu wzrostowi liczby
odbiorcéw na nN o 1% odpowiada wiecej niz proporcjonalna obnizka kosztu
operacyjnego (o ok. 1,4%), wzrostowi liczby odbiorcéw WN o 1% odpowiada
spadek kosztu o ok. 0,015%, za$ zwigkszenie liczby odbiorcéw energii na SN
jest zwiazane ze zwigkszeniem kosztu o ok. 0,35%. Zwiekszenie liczby stacji
elektroenergetycznych i mocy transformatoréw ma ujemny wplyw na koszt
operacyjny, natomiast liczba transformatoréw — dodatni. Wszystkie 14 zmien-
nych (z zakresu 1-20) charakteryzujg kapital rzeczowy przedsiebiorstw dys-
trybucji energii w réznych jego kategoriach i aspektach. Réwnoczesne zwiek-
szenie tych 14 zmiennych o 1% jest zwigzane ze zmiang kosztu operacyjnego
0 -1,09% (£0,3%). Zmienna nr 27 traktujemy tez jako naklad czynnika statego
(energia na wejsciu systemu); jego wzrost o 1% jest zwigzany ze spadkiem kosztu
o ok. 0,03%.

Zauwazmy, ze suma elastycznosci kosztu wzgledem produktéw jest od-
wrotnoscia (radialnego) wspétczynnika efektu skali (por. Varian, 1992). W na-
szym przypadku, w ktérym badamy koszt zmienny, warto$¢ oczekiwana
a posteriori sumy tych 4 elastycznosci wynosi 2,03 (odchylenie standardowe 0,25),
a zatem mamy niski (réwny ok. 0,5) poziom malejacego krétkookresowego
efektu skali. Przyblizonej oceny catkowitego (dtugookresowego) efektu skali
dokonamy na podstawie formuly:
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_1-39InVC/aIn K,
- Zaln VC/aInQ,

RTS

gdzie K jest symbolem naktadu czynnika statego a Q — wielkosci produkgji;
zob. Marzec i Osiewalski (2008). Wstawiajac w miejsce elastycznosci ich war-
tosci oczekiwane a posteriori z tabeli 2, otrzymujemy RTS = [1-(-1,09-0,03)]/
2,03 = 1,05, czyli oceng wskazujaca na staly badZ niewielki rosnacy catkowity
efekt skali. Histogram na rycinie 3 ukazuje brzegowy rozklad a posteriori dla
RTS (uzyskany w symulacji MCMC), ktérego wartos¢ oczekiwana wynosi 1,03
a odchylenie standardowe 0,03. Wnioskowanie o catkowitym efekcie skali jest
stosunkowo precyzyjne (wzigwszy pod uwage, ze jest wyznaczany z krétko-
okresowej funkcji kosztu zmiennego); nie mozna odrzuci¢ hipotezy, ze jest on
staly. Jest to bardzo ciekawy wynik modelowania technologii sektora dystry-
bucji energii w Polsce.

3 1 J
-'l IIII-
- T ta T A T
- MW N - MW 0O N T O OOONT OO MOWNNO - MINN OGN T O 0O
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Ryc. 3. Rozklad a posteriori dtugookresowego efektu skali

Nalezy pamieta¢, ze obecnoé¢ w modelu tak wielu merytorycznie powia-
zanych ze soba zmiennych objasniajacych moze skutkowaé ich (przyblizona)
wspdtliniowoscia, ktéra prowadzi — przy mato informacyjnym rozkladzie
a priori parametréw funkcji kosztu — do niskiej precyzji szacunku indywidu-
alnych parametréw. Niebayesowskie mierniki wplywu braku ortogonalnosci
kolumn macierzy X na precyzje szacunku omawia Osiewalski (1992); sq to tzw.
niescentrowane wspdtczynniki zwiekszenia wariangji (NVIF) estymatora MNK.
Odpowiadajq one miernikom bayesowskim dla wariancji warunkowego roz-
kiadu a posteriori wektora f przy braku informacji a priori. W interpretacji bay-
esowskiej, NVIF(c’f)) informuje, ile razy warunkowa wariancja a posteriori linio-
wej kombinacji parametréw regresji liniowej jest wigksza przy danej macierzy
X w stosunku do hipotetycznej macierzy o ortogonalnych kolumnach (ale tej
samej dtugosci, co kolumny oryginalne). Podstawa pomiaru odchylenia macie-
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rzy X od ortogonalnosci oraz analizy wtasnosci miernika NVIF sa niescentro-
wane wspétczynniki korelacji, tworzace macierz Ry, = (XW1)(XW) =
WHX'X)W, gdzie W jest macierzq diagonalng z dtugosciami kolumn macie-
rzy X na przekatnej. W omawianej funkgcji kosztu macierz X ma 21 kolumn,
wiec macierz Ry, ma 21 wartosci wlasnych, z ktérych najwieksza to 20,64, zas
najmniejsza to zaledwie 6,377*107. Odchylenia od ortogonalnosci sa wiec sil-
ne; najmniejszy niescentrowany wspotczynnik korelacji wynosi 0,8162, znacz-
na ich wigkszo$¢ przekracza 0,99. Wzrost warunkowego odchylenia standar-
dowego dla ¢’ na skutek braku ortogonalnosci zalezy od ¢; moze wynosi¢ od
(20,64)%° = 0,22 raza (zwigkszenie precyzji szacunku) do az (6,377*107)05 =
1252 razy (ogromny spadek precyzji szacunku). lHoraz pierwiastkéw kwadra-
towych najwigkszej i najmniejszej wartosci wlasnej, czyli u nas 1252/0,22 = 5689,
pokrywa sie z indeksem uwarunkowania macierzy X; zob. Belsley i in., 1980.
Przypomnijmy, Ze dla indywidualnego wspdlczynnika regresji wzrost precyzji
szacunku (na skutek braku ortogonalnosci) nie jest mozliwy, gdyz jego NVIF
jest réwny odpowiedniemu elementowi z przekatnej macierzy (R,)™, czyli
liczbie nie mniejszej od 1; pierwiastek kwadratowy z NVIF pokazano w ostat-
niej kolumnie tabeli 2. Na tle stosunkowo silnych zaleznosci miedzy 21 zmien-
nymi objasniajacymi, uzyskane rozklady a posteriori parametréw funkcji kosztu
i ich transformacji wydaja sie wystarczajaco precyzyjne dla potrzeb interpretacji.

53. Wnioskowanie o efektywnos$ci
i kategoriach modelowych kosztu

Tabela 3 przedstawia uzyskane w wariancie 5 charakterystyki rozkladu a po-
steriori wskaZnikéw efektywnosci (wartosci oczekiwane, odchylenia standar-
dowe) i ranking spélek wedlug malejacej wartosci oczekiwanej. Rycina 4 pre-
zentuje brzegowe gestosci a posteriori efektywnosci trzech firm, zajmujacych
w rankingu miejsca: drugie (SD05), dziewiate (SD02) i ostatnie (SD03). Wyniki
wskazuja na dosé wysoka precyzje wnioskowania.

Wnioskowanie bayesowskie na podstawie danych przekrojowo-czasowych
opiera si¢ na NT = 84 obserwacjach (T = 6, N = 14), co zapewnia stabilnos¢ wy-
nikéw, wykorzystanie calej dostepnej informacji o analizowanych obiektach
i umozliwia rozpatrzenie wiekszego zbioru zmiennych egzogenicznych niz
w przypadku estymacji na danych przekrojowych (N = 14). Ma to istotne zna-
czenie w przypadku estymacji indywidualnej efektywnosci, ktéra w przypad-
ku danych przekrojowo-czasowych jest szacowana dla kazdego z obiektéw na
podstawie T = 6 obserwacji, natomiast w przypadku danych przekrojowych je-
dynie na podstawie T = 1. Model dla danych przekrojowo-czasowych, wyko-
rzystujacy bezposrednio zmienne egzogeniczne wptywajace na poziom kosztu
(a nie zmienne agregatowe, stosowane poprzednio przez Regulatora), umozli-



Tabela 3

Wyniki w zakresie indywidualnej efektywnosci kosztowej

Spoika Wartosci oczekiwane a posteriori | Miejsce | Odchylenie standardowe a posteriori
SDO01 0,923 13 0,052
SD02 0,954 9 0,034
SD03 0,865 14 0,068
SD04 0,980 1 0,017
SD05 0,979 2 0,019
SD06 0,949 1112 0,037
SDO7 0,949 1112 0,045
SD08 0,971 4-5 0,025
SD09 0,952 10 0,042
SD10 0,958 8 0,032
SD11 0,971 4-5 0,024
SD12 0,973 3 0,022
SD13 0,965 67 0,030
SD14 0,965 67 0,026
Srednio 0,954 0,034

g

Obiekt o efektywnosci wysokiej
Obiekt o efektywnosci $redniej

- Obiekt o efektywnosci niskiej

warto$¢ wskaznika efektywnosci

Ryc. 4. Rozklad a posteriori wskaZnikéw efektywnosci kosztowej dla wybranych obiektéw
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wia wigc nie tylko okre$lenie ich indywidualnego wplywu na koszt obserwo-
wany, ale réwniez precyzyjna ocene wskaznikéw efektywnosci kosztowej.
Estymacje modelu (w wariancie 5) powtérzono na zbiorze danych uzyska-
nych po eliminacji najwiekszej i najmniejszej sp6tki oraz na zbiorach powsta-
lych po skréceniu szeregu czasowego (np. dla T = 5 model oszacowano na
podstawie danych od roku 2002 do 2006, dla T = 4 od 2003 do 2006 itd., ryc. 5).

1,000
0,980
0,960
0,940
0,920

®
0,900
0,880

——e— T = 6: lata 2001-2006
0,860 1 T = 5: lata 2002-2006

- T = 4: lata 2003-2006
0,840 ~ 7= 3: lata 2004-2006

- Estymacja po eliminacji najwigkszej spotki

0,820 1 *-- Estymacja po eliminacji najmniejszej spotki
0,800 T T T T T T T T T T T T T 1

Ryc. 5. Oceny indywidualnych wskaZnikéw efektywnosci dla modeli szacowanych
po ograniczeniu liczby obserwacji w czasie

Otrzymane oceny wskaznikéw efektywnosci sa podobne; $wiadczy to o stabil-
nosci i odpornosci wynikéw oraz potwierdza posrednio poprawno$é modelu.
Ranking spétek nie ulega zasadniczym zmianom; obserwuje si¢ jedynie nie-
wielkie przemieszczenie spétek przy zachowaniu miejsca w grupie efektyw-
niejszych badZz mniej efektywnych obiektéw. Do poszczegélnych miejsc ran-
kingu nie nalezy przywiazywac znaczenia, gdyz réznice wartosci oczekiwanych
a posteriori indywidualnych efektywnosci sq niewielkie w stosunku do odchy-
leri standardowych. Prezentowane wyniki sq niewrazliwe na zmiany (w prze-
dziale 0,5-0,95) wartosci r*, tj. kluczowej stalej rozkladu a priori.
Obserwowany koszt operacyjny mozna podda¢ dekompozycji, wykorzy-
stujac koszty teoretyczne wprowadzone w czesci 3 (graniczny, niezbedny, sys-
tematyczny, nadwyzkowy). W roku 2006 sredni obserwowany koszt wynosit
308400 tys. zl, Sredni koszt systematyczny (zawierajacy Srednig nieefektyw-
no$¢ przedsigbiorstw) oszacowany na podstawie modelu, po usunigciu wply-
wu zakldceni losowych oraz czynnikéw nie ujetych w modelu, jest réwny 303 185
tys. zt (£6501 tys. z}). Dla czesci obiektéw koszt systematyczny jest wyzszy od
obserwowanego; w ich przypadku czynniki losowe powoduja, Zze koszt rze-



66

czywisty jest nizszy od kosztu, jaki teoretycznie spélki te powinny ponosi¢ przy
danym poziomie dzialalnosci i indywidualnej nieefektywnosci. W pozostatych
przypadkach czynniki losowe powoduja zwigkszenie kosztu obserwowanego
w stosunku do systematycznego. Sredni poziom kosztu niezbednego, zawie-
rajacego efekt czynnikéw losowych (ale bez nieefektywnosci), zostal dla roku
2006 oszacowany na poziomie 296 324 tys. zI (9086 tys. zl). Ryciny 6 i 7 pre-
zentuja (dla dwéch spélek) brzegowe gestosci a posteriori teoretycznych kate-
gorii kosztu; ukazuja one, jak nieprecyzyjne (obarczone niepewnoscia) jest wnio-
skowanie o tych nieobserwowalnych wielkosciach.

E(C¥|dane)
koszt obserwowany
E(C™|dane) \}, E(C*|dane)
T RK 3| e e

—— Koszt systematyczny C*'

o- Koszt niezbedny C™"

o
.. Koszt graniczny C% oo°°

©

wielko$¢ kosztu

Ryc. 6. Rozklady a posteriori kosztu granicznego, niezbednego i systematycznego
dla SD02 w roku 2006

E(C™"\dane)

E(C™|dane)
g1
E(C”|dane) |RK 2| |RK 1| ,koszt obserwowany

IRK 3]}

—— Koszt systematyczny C™™
~*-- Koszt graniczny C¥
~- Koszt niezbedny C™

wielkosé kosztu

Ryc. 7. Rozklady a posteriori kosztu granicznego, niezbednego i systematycznego
dla SD06 w roku 2006
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Konstrukcja modelu granicznego zapewnia, Zze przy wyznaczaniu kosztu
minimalnego brana jest pod uwage specyfika funkcjonowania poszczegélnych
przedsigbiorstw, ktéra moze mie¢ dodatni albo ujemy wplyw na koszt obserwo-
wany. Koszt nadwyzkowy, ktéry powinien zosta¢ zredukowany, jest zdefinio-
wany jako réznica miedzy kosztem rzeczywistym a kosztem niezbednym zawie-
rajacym efekt wplywu czynnikéw losowych. Ocena kosztu niezbednego dla
konkurencyjnych zestawéw zmiennych egzogenicznych (ryc. 8) wykazuje réz-
nice: $redni koszt niezbedny dla 2006 waha si¢ w ‘przedziale od 268 593 tys. zl
do 296 324 tys. z1, w sytuacji kiedy koszt obserwowany wynosi 308 400 tys. zl.
Najblizszy obserwowanemu jest koszt niezbedny w wariancie 5, w ktérym
otrzymano wysokie oceny efektywnosci kosztowej spétek.

(o]

Ve

o Logartym kosztu obserwowanego
Wariant 7
—_— Wariant 6
~—— Wariant 5
Wariant 4
Wariant 3
Wariant 2

Wariant 1

wartos$¢ logarytmu kosztu

Ryc. 8. Por6wnanie kosztu obserwowanego w 2006 roku i wartosci oczekiwanych
a posteriori kosztu minimalnego w konkurencyjnych wariantach modelu

6. PODSUMOWANIE

Ocena efektywnosci dzialania 14 spélek dystrybucyjnych zaprezentowana
w pracy opiera si¢ na modelu ekonometrycznym, opisujacym ksztaltowanie sie
kosztu operacyjnego w zaleznosci od szeregu czynnikéw o charakterze tech-
niczno-ekonomicznym. Zbiér potencjalnych zmiennych objasniajacych zawie-
ra 30 wielkosci, ktére postuzyly do estymacji modelu w konkurencyjnych wa-
riantach, majacych na celu analize wrazliwosci wnioskowania o parametrach
strukturalnych i wskazZnikach efektywnosci oraz okreslenie wplywu poszcze-
golnych zmiennych na poziom kosztu operacyjnego. Uzyskane wyniki sq po-
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mocne w okresleniu (dla kazdego z przedsigbiorstw) wartosci uzasadnionego
kosztu operacyjnego przy danym poziomie dzialalnosci.

Zaprezentowany model ekonometryczny dla danych przekrojowo-czaso-
wych pozwala na uwzglednienie podczas estymacji znacznie wigkszej liczby
zmiennych niz w przypadku analizy na danych przekrojowych, nie wymagajac
budowy zmiennych agregatowych, co w konsekwencji nie powoduje utraty
dostepnej informacji oraz zapewnia uzyskanie stabilnych wynikéw. Metody
estymacji bayesowskiej pozwalajg na estymacje dla kazdego z obiektéw (na
podstawie obserwacji z kliku lat) wskazZnikéw efektywnosci traktowanych jako
efekty indywidualne (state w czasie), co prowadzi do wiarygodnych i inter-
pretowalnych ekonomicznie rezultatow.

Stochastyczny model graniczny przyjety w pracy umozliwia precyzyjna
dekompozycje kosztu obserwowanego na koszt niezbedny i koszt nadwyzko-
wy. Koszt niezbedny uwzglednia efekt wynikajacy z zakléceri losowych i in-
nych czynnikéw nieujetych w modelu oraz podstawowy mikroekonomiczny
koszt graniczny, stanowiacy wielkos¢ uzasadniong z teoretyczno-ekonomicz-
nego punktu widzenia w celu zapewnienia danego poziomu dzialalnosci. R6z-
nica migdzy kosztem obserwowanym a kosztem niezbednym okresla koszt
nadwyzkowy, ktéry powinien zosta¢ zredukowany. Indywidualny wskaznik
efektywnosci jest miarg procentowg stopnia uzasadnienia poniesionego kosz-
tu. Nalezy podkresli¢, ze model graniczny szacowany technikami bayesowski-
mi umozliwia obliczenie miar niepewnosci zwigzanych z estymacja kazdej
z kategorii kosztéw i efektywnosci, co ma istotne znaczenie praktyczne, gdyz
informuje o precyzji wnioskowania.
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