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METODA ZANURZANIA REGRESJI W PRZYPADKU
WYSTEPOWANIA OBSERWACJI NIETYPOWYCH
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Uniwersytet Warminsko-Mazurski w Olsztynie
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Streszczenie: W pracy przedstawiono wykorzystanie metody maksymalnego
zanurzania regresji do szacowania parametrow strukturalnych funkcji regresji
liniowej. Dla zbioréw dwuwymiarowych, zawierajacych obserwacje
nietypowe, oszacowane zostaty funkcje regresji wykorzystujac klasyczna
metod¢ najmniejszych kwadratow oraz metode oparta na koncepcji
zanurzania obserwacji w probie. Zauwazy¢ mozna w jaki sposob obserwacje
nietypowe wplywajg na oszacowane modele.

Stowa kluczowe: funkcja regrsji liniowej, klasyczna metoda najmniejszych
kwadratow, zanurzanie obserwacji w probie, zanurzanie regresji liniowej

JEL classification: C18, C40

WSTEP

W literaturze coraz czgsciej poruszane sa zagadnienia dotyczace statystyk
odpornych oraz obserwacji nietypowych. Odporno$¢ jest rozumiana jako brak
wrazliwosci odnoszacej si¢ do niespelnienia zatozen dotyczacych zgodnosci
z rozktadem normalnym lub odpornosci na wystgpowanie w danym zbiorze danych
obserwacji nietypowych [Hampel 2000].

Zatozenie jednorodnosci zbioru danych jest jednym z podstawowych
zalozen dotyczacych stosowania metod regresji. Zbidr punktow przestrzeni
dwuwymiarowej nazywamy jednorodnym w sensie regresji liniowej, jezeli tworzy
w tej przestrzeni figur¢ o takim ksztalcie, Zze mozna jg aproksymowac
wykorzystujac regresje liniowa [Jajuga 1993].

Obserwacje nietypowe mogg zmienia¢ charakter zalezno$ci pomigdzy
zmiennymi, co ma istotne znaczenie w badaniu zjawisk ekonomicznych. Z innej

https://doi.org/10.22630/MIBE.2019.20.2.9
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strony mogg dostarcza¢é waznych informacji dotyczacych zmian zachodzacych
w przypadku tych zjawisk. Jezeli w danym w zbiorze wystepuja obserwacje
nietypowe (odstajace) mozna zdecydowaé si¢ na ich wyeliminowanie lub
zastosowanie odpowiednich metod analizy statystycznej [Barnett, Lewis 1978].

Klasyczne metody statystycznej analizy wielowymiarowej nie sg odporne na
wystepowanie  obserwacji  nietypowych.  Wyniki  analizy,  uzyskane
z wykorzystaniem tych metod, mogg prowadzi¢ do blednych wnioskow lub moga
by¢ konsekwencja konstrukcji modelu funkcji regresji, ktéry nieprawidlowo bedzie
opisywat badane zjawiska. Na szczegolng uwage zastuguje problem odpornosci
w przypadku modeli regresji. Metode regresji mozna uzna¢ za odporng, jezeli
model regresji nie jest wrazliwy na wystepowanie obserwacji nietypowych.
Wykazuje on tendencje, ktora jest reprezentowana przez wigkszo$¢ obserwacji
zbioru danych. Zagadnienia dotyczace regresji odpornej opisane zostaly migdzy
innymi w pracach takich autoréw jak Andersen [2008], Kosiorowski [2012] lub
Rousseeuw i Leroy [1987].

Metody analizy regresji, oparte na koncepcji zanurzania obserwacji
w probie, naleza do metod odpornych. W pracy przedstawiono wykorzystanie
estymatora maksymalnego zanurzania funkcji regresji do szacowania parametrow
modelu regresji dla danych dwuwymiarowych [Hubert, Rousseeuw 1999]. Modele
regresji zostaly oszacowane dla zbioréw liczbowych zawierajacych obserwacje
nietypowe. W celu zilustrowania uzytecznosci metod opartych na zanurzaniu
obserwacji w probie, W przypadku wystepowania obserwacji odstajacych,
oszacowane zostaly rowniez funkcje regresji wykorzystujac klasyczng metode
najmniejszych kwadratow.

METODA BADAWCZA

W badaniu zjawisk ekonomicznych czesto nalezy okres§lic powigzania
pomiedzy zmienna zalezng a zmiennymi niezaleznymi. W tym celu wykorzystac
mozna analiz¢ regresji. Jako narzedzie badawcze pozwala ona zrozumie¢ i opisac
analizowane zjawiska, okresli¢ site, ksztalt i kierunek zalezno$ci pomigdzy
analizowanymi zmiennymi. Zmienne moga by¢é powigzane pomiedzy sobg za
pomocg zaleznosci funkcyjnej. W przypadku dwuwymiarowym kazdej wielkosci
zmienne] niezaleznej odpowiada okreslona jednoznacznie warto$¢ zmiennej
zaleznej. Analiza regresji umozliwia migdzy innymi okreslenie sity i rodzaju
wplywu jednej zmiennej na drugg lub okreslenie warto$ci jednej zmiennej
wykorzystujac zatozone lub znane warto$ci drugiej zmiennej [Stanisz 2007].

Oszacowana funkcja regresji liniowej w przypadku dwuwymiarowym jest
postaci:

¥ =ax +b, 1)
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gdzie a i b sg odpowiednio estymatorami parametru strukturalnego przy
zmiennej objasniajacej i wyrazu wolnego tej funkcji [Luszniewicz, Staby 2008].

Roéznicg pomigdzy rzeczywistymi wartosciami zmiennej objasnianej (Y;)
oraz odpowiadajacymi im teoretycznymi warto$ciami tej zmiennej (Y;) nazywamy
sktadnikami resztowymi (€, ) modelu funkcji regresji. Wyznaczone sg one wedlug
wzoru [Kot i in. 2007]:

e =Yi— Vi 2
Zanurzanie funkcji regresji liniowej zostalo wprowadzone przez Hubert
i Rousseeuw [1999]. Metoda oparta na tej koncepcji pozwala na oszacowanie
parametrow strukturalnych rownania regresji liniowej, ktéra jest najbardziej
zanurzona w stosunku do danych empirycznych oraz na okreSleniu stopnia jej
zanurzenia w tym zbiorze. Estymator najbardziej zanurzonej regresji, moze by¢
wykorzystywane w przypadku wystepowania obserwacji nietypowych. Postugujac
si¢ odpowiednim algorytmem, oprocz estymacji parametrow strukturalnych
regresji liniowej, mozliwe jest wyznaczenie warto$ci zanurzania modelu regresji
w analizowanym zbiorze danych [Hubert, Rousseeuw 1999]. Wykorzystanie
zanurzania w regresji liniowej przedstawione zostalo mi¢dzy innymi w pracach
Kobylinskiej [2011], Van Aelst, Rouusseuw [2000], Van Aelst i in. [2002].
W pracy definicje podane zostaty dla przypadku dwuwymiarowego.

Niech P? okresla zbiér dwuwymiarowy o liczebnosci n oraz niech (X.,y;)

dla 1=1,2,...,n bedzie obserwacjg nalezgcg do Pnz. Funkcje regresji liniowej

¥, = ax, +b nazywamy niedopasowang do zbioru Pnz, jezeli istnieje taka liczba
rzeczywista v, =v, ktora nie pokrywa si¢ z zadng wartoscia X, czyli X #v,
ze spelnione sg nastepujgce warunki
g, <0 dlakazdego X; <v i € >0 dlakazdego X; >v
lub
g, > 0 dlakazdego X; <v i € <0 dlakazdego X; >0 .
Zanurzaniem  funkcji  regresji liniowej rzan(y,,P’) w zbiorze

dwuwymiarowym Pn2 okre$lamy najmniejsza liczbe obserwacji zbioru Pn2 , ktore

powinny zosta¢ wyeliminowane ze zbioru Pnz, zeby funkcja Y, stata sig

niedopasowana do danego zbioru. Nalezy zauwazy¢, ze jezeli funkcja Y;, potozona

jest powyzej lub ponizej wszystkich obserwacji danego zbioru, zawsze bedzie
niedopasowane do danych empirycznych [Hubert, Rousseeuw 1998].

Na rysunku 1 przedstawiono wykres korelacyjny zbioru Plg o liczebnosci
10. Umieszczone zostaly dwie funkcje regresji, sposrod ktorych m  jest
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niedopasowana do danych tego zbioru. Zauwazy¢ mozna, ze w przypadku tej
funkcji istnieje liczba v, taka, ze mozemy obrdci¢ funkcje m do pozycji pionowej

W ten sposob, ze nie przejdzie ona przez zaden punkt Plg . W przypadku prostej |,
rzan(m, Plg) =4, gdyz nalezy usungé cztery punkty, zeby prosta | stata si¢

niedopasowana do zbioru Fi(z) Inaczej mowige, zanurzanie funkcji regresji jest

réwne najmniejszej liczbie reszt, ktore muszg zmieni¢ znak, zeby prosta regresji
stata si¢ niedopasowana do danych empirycznych.

Rysunek 1. Wykres korelacyjny zbioru Pl(z) oraz dwie funkcje, gdzie m jest niedopasowana

, 2
do zbioru Py
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Zrédto: opracowanie whasne na podstawie Hubert i Rousseeuw [1999]

Maksymalne zanurzanie funkcji regresji w zbiorze Pn2 spelnia nierowno$¢

max rzan(y,, P?) > [n/ﬂ ,gdzie !—A—‘ jest czescig catkowita liczby A. Dla
kazdego P? — R* zachodzi fn/ 3—‘ <rzan(y;,P’)<n. Jezeli wszystkie punkty
Pn2 leza ~na  prostej  regresji Y., dla i=12,..,n, wtedy
rzan(¥,, P?) = max rzan(y;, P’) =n. Wtasnosci dotyczace zanurzania regresji
liniowej oméwione zostaly migdzy innymi w pracy Hubert i Rousseeuw [1998].
PRZYKLAD EMPIRYCZNY

W celu przedstawienia zastosowania metody zanurzania regresji liniowej
wykorzystano dane liczbowe dwuwymiarowe. Do oszacowania funkcji regresji
wykorzystano metod¢ najmniejszych kwadratow (obliczenia przeprowadzono
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z wykorzystaniem pakietu STATISTICA PL) oraz metod¢ zanurzania regresji
liniowej, dla ktoérej obliczenia przeprowadzono wykorzystujac pakiet sSrodowiska R
,.DepthProc™!. W skiad pakietu wchodzi zestaw procedur statystycznych opartych
na koncepcji zanurzania obserwacji w probie. Informacje na temat pakietu oraz
mozliwo$ci jego zastosowania w przypadku wielowymiarowym zamieszczone
zostaty migdzy innymi w pracy Kosiorowskiego i Zawadzkiego [2014].

Na rysunkach 2-5 przedstawiono dane liczbowe dwuwymiarowe przyjmujac
za kazdym razem inng konfiguracje zbioréw (zbiory PZ(xy),P2(XY,).
P2(X,Y,), P2(XVs)). Dla kazdego z tych zbioréw oszacowane zostaty dwie
funkcje regresji liniowej wykorzystujac dane metody. Réwnania funkcji regresji
zamieszczone zostaly w tabeli 1.

Tabela 1. Oceny rownan regresji z wykorzystaniem danych metod

Metoda najmniejszych
kwadratow

Metoda zanurzania
regresji

y =6,00+ 0,20x

§ =7,24+0,20x

Ocena funkcji

Yy, =6,00+0,20x,

§, =11,59-+ 0,15,

regresji

§, =10,89+017x,

§, =46,36—0,07x,

Y, =8,67+0,20%,

Y5 =7,98+0,32%,

Zrédto: opracowanie wlasne

Nadmieni¢ mozna, ze zbiér danych PZ(Xy) (rysunek 2) tworzy zwarta
figure o ksztalcie pozwalajacym aproksymowaé ja wykorzystujac funkcjg regresji
liniowej. Zauwazy¢ mozna, ze funkcje regresji oszacowane dla tego zbioru
polozone sg ,,blisko” siebie. Wynika to z faktu, ze nie wystepuja w tym przypadku
obserwacje nietypowe, ktére moga przyczyni¢ si¢ do zmiany polozenia funkcji
regresji. Wspotczynnik korelacji liniowej Pearsona wynosi dla zmiennych tego
zbioru r,, =0,78 i jest to najwyzsza wartos¢ sposrod wspotczynnikow korelacji

wyznaczonych dla wszystkich rozpatrywanych zbioréw, ktoére wynosza
odpowiednio r, =074,r,=0-018o0razr_ =0,41.

A

L https://cran.rstudio.com/web/packages/DepthProc/index.html
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Rysunek 2. Wykres korelacyjny zbioru ng) (Xy) oraz funkcje regresji liniowej oszacowane
metoda najmniejszych kwadratow ( yi (k) ) oraz metodg maksymalnego

zanurzania regresji (Y, (2) )

Zrodlo: opracowanie wlasne

Rysunek 3. Wykres korelacyjny zbioru PSE (lel) oraz funkcje regresji liniowej
oszacowane metoda najmniejszych kwadratow ( Vi (k) ) oraz metoda

maksymalnego zanurzania regresji ( Y; () )

bl

300

Zrbdlo: opracowanie wlasne
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Rysunek 4. Wykres korelacyjny zbioru Psf) (x4y4) oraz funkcje regresji liniowej
oszacowane metoda najmniejszych kwadratow ( Vi (k) ) oraz metoda

maksymalnego zanurzania regresji ( Y; () )
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Zrodto: opracowanie wlasne

Rysunek 5. Wykres korelacyjny zbioru P3f) (X5 y5) oraz funkcje regresji liniowej
oszacowane metodg najmniejszych kwadratow ( yi (k) ) oraz metoda

maksymalnego zanurzania regresji ( Y, (2))
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Zrodto: opracowanie wlasne

Na rysunkach 3-5 zauwazy¢ mozna wystgpowanie obserwacji nietypowych,
ktoére nie pasuja do konfiguracji rozpatrywanych zbioréw danych. Zmieniaja one
charakter zaleznosci pomigdzy zmiennymi [Zelia§ 1996]. Wystepowanie w zbiorze
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PZ(x,Y,) obserwacji, ktora jest odstajaca w kierunku osi OX (rysunek 3),

spowodowala zmian¢ nachylenia funkcji regresji, oszacowanej klasyczna metoda
najmniejszych kwadratow. Regresja liniowa oszacowana z wykorzystanie metody
opartej na koncepcji zanurzania obserwacji w probie, nie zmienita swojego
polozenia. Oceny parametréw strukturalnych funkcji oszacowanej ta metoda sa
takie same jak w przypadku zbioru P2 (xy) .

Na rysunku przedstawiajacym zbiér P2 (X,Y,) (rysunek 4) zauwazy¢ mozna
wystgpowanie podzbioru punktow nietypowych, ktorym odpowiadaja niskie
warto§ci  zmiennej X oraz wysokie wartoSci  drugiej zmienne;j.
Spowodowalo to zmiang sily i kierunku zaleznosci pomig¢dzy analizowanymi
zmiennymi. Ocena wspoélczynnika kierunkowego funkcji regresji liniowej
0szacowanej metoda najmniejszych kwadratow jest ujemna (tabela 1). W
przypadku wykorzystania metody najbardziej zanurzonej regresji nadal przyjmuje
on warto$¢ dodatnig. Zauwazy¢ mozna, ze wystgpowanie podzbioru obserwacji
nietypowych, nie ma wplywu na zmiang kierunku regresji liniowej w tym
przypadku. W zbiorze Ps%(X5Y5) (rysunek 5) wystepuje podzbiér obserwacji

nietypowych ze wzgledu na wysokie wartosci zmiennej Y. Funkcja regresji
oszacowana klasyczng metodg najmniejszych kwadratow umieszczona jest
powyzej funkcji oszacowanej druga metoda.

PODSUMOWANIE

Przedstawione rozwazania prowadzg do wniosku, ze duzym ograniczeniem,
ktore spotykamy podczas szacowania parametrow funkcji regresji, jest problem
wystepowania obserwacji nietypowych. W pracy przedstawiono uzyteczno$¢
metod opartych na zanurzaniu obserwacji w probie w szacowaniu parametrow
strukturalnch funkcji regresji liniowej w przypadku wystgpowania W zbiorze
danych obserwacji znacznie odbiegajacych od pozostatych.

Wykorzystanie metody zanurzania regresji umozliwia oszacowanie regresji,
dla wigkszosci punktow zbioréw danych. Na oceny parametréw regresji nie ma
wpltywu wystepowanie obserwacji nietypowych, modele regresji wykazuja
znacznie blizsze polozenie w stosunku do wigkszosci punktéw danych zbiorow.
Estymator uzyskany z wykorzystaniem tej metody wykazuje si¢ niska
wrazliwoscia na zmiany wartosci obserwacji w zbiorze danych [Hubert,
Rousseeuw 1998].
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REGRESSION DEPTH METHOD FOR
UNTYPICAL OBSERVATIONS

Abstract: This paper presents the application of the regression maximum
depth for the estimation of linear regression function structural elements. For
two-dimensional sets including untypical observations, regression functions
were developed using the classical least squares method and a method based
on the concept of observation depth measure in a sample. The effect
of untypical observations on the estimated models has been noted.
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Streszczenie: Celem artykutlu jest identyfikacja czynnikow wplywajacych
na sklonno$¢ do zaciagania przez gospodarstwa domowe kredytow
i pozyczek na cele konsumpcyjne oraz weryfikacja zasadnos$ci zastosowania
modelu probitowego z efektami losowymi. Na podstawie analizy
danych z badania ,Diagnoza Spoteczna” wskazano determinanty
analizowanego zjawiska. Wnioski z przeprowadzonej analizy wyraznie
potwierdzity zasadno$¢ wykorzystania w modelowaniu panelowej struktury
danych, umozliwiajacej wyszczegolnienie nieobserwowalnych efektow
indywidualnych analizowanych gospodarstw.

Stowa kluczowe: kredyt konsumpcyjny, pozyczka, gospodarstwa domowe,
dane panelowe, model probitowy z efektami losowymi

JEL classification: H31, C23, C25

WPROWADZENIE

Mozliwos¢ zaciggania pozyczek i1 kredytdow bankowych przez gospodarstwa
domowe, zarowno w Polsce jak i na S$wiecie, ma dosy¢ istotne znaczenie.
Miegdzy innymi umozliwia cztonkom rodzin zaspakajanie aktualnych potrzeb
konsumpcyjnych, ktorych zakup musiatby si¢ wigzaé z wczesniejszym
gromadzeniem oszczednosci. Ksztattuje takze ich og6lna sytuacje majatkowa
[Watega 2013]. Ponadto, udzielanie kredytow stanowi wazny element rozwoju
gospodarczego [Folwarski 2016]. Spowodowane jest to zwigkszeniem konsumpcji
oraz lepsza splacalnos$cia zobowigzan. Warto jednak pamigtaé, Zze rozwoj
spoteczno-gospodarczy ma charakter ztozony i na jego poziom wplywaja
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roéznorodne czynniki ekonomiczne, spoteczne i geograficzno-przyrodnicze
[Malchar, Zielinska—Sitkiewicz 2017].

Z uwagi na istotng wag¢ rozpatrywanego zjawiska, zagadnienie
kredytowania gospodarstw domowych wielokrotnie poddawano analizie.
W literaturze oprocz prac poswigconych teoretycznym aspektom zaciggania
pozyczek i kredytow [Waliszewski 2007; Paczoska 2008; Gtowka 2009; Bieniasz,
Czerwinska-Kayzer 2010; Bywalec 2012; Skikiewicz 2014] mozna znalezé
robwniez opracowania, w ktorych przedstawiono wyniki analizy danych
empirycznych dotyczacych modelowania prawdopodobienstwa zaistnienia
zadtuzenia [Crook 1996; Walega 2010; Rusnak 2011; Czapinski, Panek 2015].
W opracowaniach tych stosowano glownie modele logitowe oraz probitowe
oszacowane na podstawie danych przekrojowych. Do nielicznych prac
wykorzystujacych dane panelowe nalezy zaliczy¢é opracowanie Crooka
i Hochguertela, w ktorym podjeto probge uwzglednienia nieobserwowalnej
heterogenicznosci gospodarstw [Crook, Hochguertel 2007].

Celem naszej pracy jest identyfikacja determinant wptywajacych
na zacigganie pozyczek i kredytow konsumpcyjnych przez gospodarstwa domowe
oraz weryfikacja hipotezy, ze uwzglednienie panelowej struktury danych poprawia
dopasowanie modelu do danych empirycznych. Wykorzystano dane zebrane
w ramach badania ,Diagnoza spoteczna” z lat 2009-2015. W analizie
statystycznej, oprocz modelu probitowego z efektami losowymi rozpatrzono
zwykty model probitowy typu ,,pooled regresion”.

DETERMINANTY KREDYTOWANIA NA CELE KONSUMPCYJNE

Kredyty konsumpcyjne zwigzane sa z zakupem dobr trwalego uzytku,
papierow wartosciowych, funkcjonowaniem kart kredytowych oraz biezacymi
wydatkami [Waliszewski 2007; Watega 2013]. Do tego segmentu nalezg m.in.
pozyczki na stale optaty, ksztatcenie, leczenie, wypoczynek oraz na pozostate cele
cztonkow gospodarstw. Kredyty konsumpcyjne dotycza takze kredytow
na zakupy w systemie ratalnym oraz sptat¢ poprzednich zadtuzen.

W ostatnich latach mozna dostrzec znaczny wzrost popytu gospodarstw
domowych na korzystanie z wustug rynku kredytowego [Utzig 2012].
Na to zjawisko w pozytywny sposob wptywa m.in. wysokie tempo wzrostu
gospodarczego, spadek bezrobocia oraz wicksze wynagrodzenia. Optymistyczna
ocena wlasnej sytuacji finansowej oraz zmniejszajace si¢ obawy przed utratg pracy
i spadkiem dochodéw shuiza podejmowaniu decyzji o zaciaganiu kredytow
[Harasim 2005; Walega 2010; Bieniasz, Czerwinska-Kayzer 2010; Folwarski
2016]. Do sprzyjajacych czynnikow zaliczy¢é nalezy réwniez tagodzenie przez
banki polityki  kredytowej, mniejsze koszty finansowania kredytow
oraz wiekszg liczbe ofert w sektorze bankowym, co wptywa na konkurencyjnos¢
oraz warunki udzielania kredytéw [Nieto 2007; Paczdska 2008; Skikiewicz 2014].
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Gospodarstwa domowe zadluzaja si¢ z roznych powodow. Niekiedy
potrzeba zaciaggniecia kredytu odnosi si¢ do sytuacji, gdy wydatki mieszkancow
przerastajg warto$¢ biezacych zarobkdéw. Dotyczy to przede wszystkim
gospodarstw o niskich dochodach, ktore by przezy¢ sa zmuszone do zaciggania
dlugéw [Bywalec 2012]. Istnieja rowniez okolicznosci, w ktérych korzystanie
z pozyczek zwigzane jest z zakupem kosztownych lub nawet ekskluzywnych doébr.
Znaczna czg$¢ wzrostu spozycia gospodarstw domowych w Polsce jest
finansowana wlasnie ze S$rodkéw zewngtrznych, czyli m.in. z kredytow
[Grzybowska 2012]. Zjawisko to towarzyszy w szczego6lnosci gospodarstwom
domowym w krajach §rednio oraz wysoko rozwinigtych. Motywami do zadtuzania
przez gospodarstwa domowe moga by¢ takze roznego typu zdarzenia losowe,
0 pozytywnym i negatywnym charakterze. Sg to okolicznosci zagrazajace bytowi
catego gospodarstwa lub ktoregos z jego cztonkéw (np. pozar mieszkania,
kradziez, cigzka choroba, $mier¢ bliskiej osoby), a takze Kkorzystne,
nagle i niepowtarzalne okazje, do ktorych zalicza si¢ mozliwo$¢ zakupu taniego
mieszkania, domu, gruntu badz samochodu [Bywalec 2012]. Oznacza to,
iz podjecie decyzji o zapozyczaniu w bankach moze nastgpi¢ w wyniku
nagtego impulsu.

Kredytowanie gospodarstw domowych jest konsekwencja oddziatywania
wielu czynnikéw. Na popyt poszczegolnych jednostek maja wptyw miedzy innymi
cechy spoteczne, demograficzne, ekonomiczne, finansowe oraz psychologiczne
[Crook 1996; Stone i in. 2006; Bywalec 2012; Skikiewicz 2014; Wat¢ga, Walega
2015]. Do cech socjo-demograficznych zaliczy¢ nalezy miedzy innymi rodzaj
miejsca zamieszkania (miasto, wie$), wielko$¢ gospodarstwa domowego, wiek
glowy gospodarstwa domowego, a takze jej wyksztalcenie i status zatrudnienia.
Jak potwierdzaja przeprowadzone badania [Walega, Watega 2015], kredytowanie
gospodarstw domowych jest silnie uzaleznione od wielkosci zamieszkiwanej
miejscowosci, przy czym 0S0by z wigkszych miejscowosci wykazuja wigksza
sktonnos¢ do zapozyczania niz osoby z mniejszych miejscowosci, w szczegdlnosci
ze Wsi. Znaczacy okazuje si¢ takze typ gospodarstwa domowego oraz stan cywilny
jego gltowy. Gospodarstwa domowe 0sob bedacych w zwigzkach matzenskich oraz
gospodarstwa posiadajace dzieci wykazuja wieksza sktonno$¢ do zapozyczania.
Ma to zwiazek m.in. z wigkszym zapotrzebowaniem na wydatki wynikajace
z funkcjonowania rodziny. Cele na jakie gospodarstwa domowe przeznaczajg
uzyskiwane $rodki kredytowe zmienig si¢ w trakcie fazy ich istnienia.
We wecezesnych etapach cyklu zycia rodziny, gospodarstwa wykazuja wiekszy
popyt na towary oraz che¢ zycia na wyzszym poziomie konsumpcji. Czesto
kredytowanie jest wowczas nieuniknione, gdyz wlasnie w tym czasie
zapotrzebowanie na $rodki finansowe jest najwieksze [Swiecka, Kozinski 2014].
Analizy wskazuja, iz jedng z determinant wptywajacych na zadtuzenie jest wiek
gtowy gospodarstwa. Wiele analiz potwierdza, iz popyt na kredyty rosnie wraz
z wiekiem, ale mniej wigcej do 30-45 roku zycia [Duca, Rosenthal 1993; Crook
2003; Magri 2007, Watgga 2010]. Stopien wyksztalcenia glowy gospodarstwa
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domowego rowniez ma wpltyw na finansowanie konsumpcji ze $rodkow
bankowych. Osoby z wyzszym jego poziomem cechuja si¢ lepszymi
uwarunkowaniami na rynku pracy, ponadto sa na og6t ostrozniejsze, dzigki czemu
maja wicksze predyspozycje do splaty zobowigzan, a co za tym idzie — lepsza
zdolnos¢ kredytowa. Poza tym, osoby z wyzszym wyksztalceniem zwykle lepiej
rozumiejg procesy zachodzace we wspolczesnej gospodarce, co ma wplyw
na wicksza inklinacj¢ do korzystania z rynku kredytowego [Crook 1996; Watgga
2010; Wategga, Watega 2015].

Oprocz ogdlnej sytuacji ekonomicznej wystepujacej w kraju, waznym
czynnikiem wspotwystepujacym przy podejmowaniu decyzji o korzystaniu z ustug
rynku kredytowego przez gospodarstwa domowe jest obecna kondycja materialna
ich cztonkow. Poziom dochodu jest gtownym kryterium zadluzenia gospodarstwa
domowego i poziomu splat z tego tytulu. Z jednej strony biezacy dochod stwarza
zdolno$¢ do zaciggania pozyczek. Z drugiej jednak strony, zatozenie, ze podobny
poziom dochodu utrzyma si¢ w kolejnych okresach, zacheca gospodarstwa
domowe do przejscia na Sciezke wyzszego spozycia [Walega, Walega 2015]. Dhugi
gospodarstw mniej zamoznych stuza na ogo6t zaspokajaniu podstawowych potrzeb,
do ktoérych naleza miedzy innymi zaopatrzenie w zywno$¢ lub odziez, zapewnienie
dostepu do ustug zdrowotnych oraz zakup mieszkania. Natomiast gospodarstwa
domowe charakteryzujace si¢ Srednig lub wysoka zamoznoscia, zadtuzaja si¢ w
celu wyraznej poprawy swojego poziomu zycia [Bywalec 2012]. Uzyskane $rodki
przeznaczane sa glownie na zakup dobr wyzszego rzedu, takich jak luksusowe
mieszkania, domy, samochody czy wakacje za granica. Oznacza to, iz wzrost
dochodéw wywiera istotny wptyw na strukture wydatkow, przy czym powoduje
zmniejszanie wydatkéw na dobra podstawowe.

Ostatnig wyszczegolniang grupa czynnikow, determinujacych kredytowanie
gospodarstw domowych, sa psychologiczne uwarunkowania do konsumpcji.
Wyréznia si¢ rozmaite cechy cztonkow gospodarstw domowych sktaniajace
do uzytkowania dobr. Naleza do nich m. in. motywy, postrzeganie S$wiata,
osobowo$¢, uczenie si¢, nawyki, zwyczaje, styl zycia oraz sklonnoSci
do podejmowania ryzyka [Piekut 2008]. Na decyzj¢ o kredytowaniu réwniez
moze wywiera¢ wplyw optymistyczny lub pesymistyczny stosunek do zycia,
ugodowo$¢, niestabilnos¢ emocjonalna, czy niska sumienno$é. W analizach
trudno jest uwzglednia¢ przytaczane cechy psychologiczne, dlatego nazywa
si¢ je czynnikami nieobserwowalnymi.

WYKORZYSTANE DANE ORAZ METODYKA BADAN

W pracy do analizy zjawiska kredytowania gospodarstw domowych
wykorzystano dane pochodzace z badania ,,Diagnoza Spoteczna”, opracowanego
przez Rade Monitoringu Spotecznego [Czapinski, Panek 2015]. W analizie
ekonometrycznej wykorzystano dane =z czterech ostatnich rund badan
przeprowadzonych w latach 2009-2015, uwzgledniajac dane z 22 340 gospodarstw
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domowych. Kwestionariusze badania wypetnialy gospodarstwa uczestniczace w
poprzednich rundach oraz nowe jednostki wybierane w sposdb zapewniajacy
reprezentatywno$¢ proby. Dzieki takiemu rozwigzaniu badanie mialo charakter
panelowy, przy czym pozyskane dane majg charakter panelu niezbilansowanego.

Binarna zmienna objasniana wykorzystywana w modelowaniu zostata
utworzona na podstawie odpowiedzi na pytanie: ,, Czy Pana(i) gospodarstwo
domowe ma obecnie do splacenia pozyczki Ilub kredyty?”. Dodatkowo
uwzgledniono informacje dotyczace zapozyczenia w instytucjach bankowych oraz
celu przeznaczenia zapozyczonych $rodkow. Za kredyty na cele konsumpcyjne
uznano przypadki, w ktorych otrzymane $rodki przekazywano na: biezace wydatki,
state optaty (np. mieszkaniowe), zakup dobr trwatego uzytku, ksztalcenie, leczenie,
wypoczynek, zakup papieréw wartosciowych, zakup lub dzierzawa narzg¢dzi pracy,
rozwéj dziatalnoSci gospodarczej, a takze sptaty wczesniejszych dlugow.
W ten sposOéb utworzono binarng zmienng objasniang okreslajaca czy
gospodarstwo domowe posiada kredyt lub pozyczke na cele konsumpcyjne
w instytucji bankowej, przy czym warto$¢ 1 odpowiada sytuacji, gdy gospodarstwo
jest zadhuzone, natomiast warto$¢ rowna 0 odnosi si¢ do sytuacji gdy gospodarstwo
nie posiada zadnego produktu kredytowego.

W realizacji badania wykorzystano panelowa strukture danych
umozliwiajgca przeprowadzenie bardziej obszernych 1 wnikliwych analiz
niz w przypadku uzycia powszechnie stosowanych danych przekrojowych. Gtowna
zaleta danych panelowych jest kontrolowanie jednostek pod katem ich
indywidualnych zachowan. Gospodarstwa domowe charakteryzujg si¢ duza
heterogenicznoscia. Z tego powodu badanie szeregéw czasowych i przekrojowych
bez rozwazania zréznicowania jednostek wigze si¢ z ryzykiem uzyskania
nieobiektywnych wynikow [Hsiao 2003]. Wykorzystywanie metod analizy danych
panelowych dla gospodarstw domowych pozwala na uwzglednienie ich
nieobserwowalnych efektoéw indywidualnych [Dudek 2016]. Tego typu dane
sa w stanie lepiej identyfikowa¢ i mierzy¢ efekty, ktore sa niewykrywalne
w przypadku zastosowania wytacznie danych przekrojowych lub czasowych.
Wynika to z faktu iz niektoére cechy charakterystyczne dla jednostek sa state
w czasie. Wigcej zalet oraz przyktadow potwierdzajacych atuty stosowania danych
panelowych opisano w literaturze [Baltagi 2005].

Poniewaz, podczas analizy czynnikéw sktaniajacych do zapozyczania
gospodarstw dostrzezono potencjalng rolg cech ukrytych, postanowiono
iz do estymacji zjawiska wykorzystany zostanie model probitowy
z efektami losowymi. W pracy oszacowano réwniez ,,zwykty” model probitowy,
a nastepnie sprawdzono czy uwzglednienie efektow indywidualnych
jest uzasadnione oraz czy poprawia jako$¢ estymacji analizowanego zjawiska.
Szczegoty dotyczace wykorzystywanych metod badawczych opisano w literaturze
[Borkowski i in. 2003; Verbeek 2004; Greene 2012; Gruszczynski 2012; Jozwiak,
Podgorski 2012; Dudek 2016; Bland, Cook 2019].
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WYNIKI ESTYMACJI MODELI

Na podstawie analizy literatury dotyczacej determinant kredytowania na cele
konsumpcyjne przystapiono do wyboru potencjalnych czynnikow mogacych
z merytorycznego punktu widzenia wptywaé na analizowane zjawisko.
W pierwszej kolejno$ci postanowiono rozwazy¢ w jaki sposob najlepiej
zaprezentowa¢ kondycje materialng. Poniewaz przy porownywaniu dobrobytu
gospodarstw domowych, oproécz dochodu nalezy uwzgledni¢ rowniez ich
podstawowe cechy demograficzne [Dudek 2011] w pracy wykorzystano
powszechnie stosowang w Unii Europejskiej skalg ekwiwalentnosci OECD 50/30.
W celu urealnienia uzyskiwanych dochodéw w latach 2009-2015 uwzgledniono
takze wskaznik inflacji, przyjmujac rok 2009 za okres bazowy. Taki sposob
reprezentacji dochodow gospodarstw domowych zapewnil poréwnywalnosé
danych w badanym okresic oraz uwzglednit strukture demograficzng
analizowanych jednostek. Pozostate cechy mogace wptywa¢ na fakt zadtuzania si¢
gospodarstw domowych dotycza informacji na temat glowy gospodarstwa
domowego, miejsca zamieszkania, typu biologicznego gospodarstwa oraz roku
ankietowania. Skategoryzowano je poprzez zastosowanie zmiennych binarnych,
przyjmujacych wartos¢ 1, jesli dany wariant cechy wystepuje oraz warto$¢ 0
w przeciwnym przypadku. W celu uniknigcia wspotliniowosci pominigto jedna ze
zmiennych binarnych odpowiadajacg  wariantowi  referencyjnemu  (ref.).
Dodatkowo przed przystgpieniem do procesu estymacji zdecydowano si¢
zweryfikowaé czy rozpatrywane potencjalne zmienne objasniajace nie sg zbyt
silnie ze sobg skorelowane. Analiza korelacji nie wykazata istnienia silnych
zaleznosci, co oznacza, ze dla wybranego zbioru cech nie zachodzi zjawisko
powielania informacji.

Wyniki estymacji parametrow modelu probitowego z efektami losowymi
oraz modelu typu ,,pooled regresion” przedstawiono w tabeli 1. Poniewaz na
podstawie estymowanych parametrow mozna okre$lic jedynie kierunek
oddziatywania zmiennych objasniajgcych, zdecydowano sie¢ na wyznaczenie
efektow krancowych, obliczonych na podstawie $rednich wartosci zmiennych
objasniajacych.

Tabela 1. Wyniki oszacowan parametréw modeli oraz efektow krancowych

Model probitowy (pooled regresion) Model probitowy z efektami losowymi
Zmienna Oszacowanie Blad Efekty | Oszacowanie Btad Efekty
parametru : standardowy : krafcowe | parametru : standardowy : krancowe
Dochéd na jedn. ekwi. -0,027** 0,011 . -0,008 | -0,031** 0,015 -0,007
Wiek glowy gospodarstwa domowego
do 29 lat 0,148** 0,061 0,045 0,166* 0,090 0,039
od 30 do 44 lat 0,07*** 0,025 0,022 0,063 0,038 0,015
od 45 do 59 ref. ref. ref. ref. ref. ref.
powyzej 60 lat -0,203*** 0,030 -0,062 -0,268*** 0,044 -0,064
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Model probitowy (pooled regresion)

Model probitowy z efektami losowymi

Zmienna Oszacowanie Btad Efekty | Oszacowanie Btad Efekty
parametru | standardowy | kraficowe | parametru : standardowy | kraficowe
Stan cywilny glowy gospodarstwa domowego
kawaler / panna -0,072 0,055 -0,022 -0,154* 0,085 -0,037
maz / zona ref. ref. ref. ref. ref. ref.
separacja / rozwod 0,123** 0,057 0,038 0,126 0,086 0,030
wdowiec / wdowa -0,021 0,058 -0,006 -0,049 0,087 -0,012
Wyksztalcenie glowy gospodarstwa domowego
podstawowe lub nizsze 0,072* 0,038 0,022 0,068 0,062 0,016
zawodowe 0,096*** 0,031 0,030 0,108** 0,050 0,026
$rednie 0,1%** 0,030 0,031 0,12** 0,050 0,029
wyzsze lub policealne ref. ref. ref. ref. ref. ref.
Zrédlo utrzymania glowy gospodarstwa domowego
pracownicze 0,057* 0,032 0,017 0,068 0,044 0,016
rolnictwo 0,322*** 0,040 0,099 0,343*** 0,057 0,082
rachunek wiasny 0,039 0,038 0,012 -0,008 0,054 -0,002
emerytura / renta 0,151*** 0,056 0,046 0,164** 0,079 0,039
niezarobkowe ref. ref. ref. ref. ref. ref.
Klasa miejscowosci
bardzo male miasto 0,107*** 0,030 0,033 0,125** 0,052 0,030
mate miasto 0,077**= 0,027 0,023 0,084* 0,046 0,020
$rednie miasto 0,268*** 0,039 0,082 0,355*** 0,067 0,084
duze miasto 0,217*** 0,036 0,067 0,258*** 0,062 0,061
bardzo duze miasto 0,246*** 0,041 0,075 0,303*** 0,069 0,072
wie$ ref. ref. ref. ref. ref. ref.
Typ biologiczny gospodarstwa domowego
matzenstwo z 1 dziec. 0,140*** 0,030 0,043 0,176*** 0,045 0,042
malzefistwo z 2 dzieci 0,140*** 0,033 0,043 0,169*** 0,050 0,040
malzefistwo z 3+ dzieci 0,203*** 0,039 0,062 0,282*** 0,061 0,067
malzenstwo bez dzieci ref. ref. ref. ref. ref. ref.
jednoosobowe -0,184* 0,104 -0,057 -0,261* 0,151 -0,062
niepetna rodzina 0,073 0,055 0,023 0,086 0,080 0,021
wielorodzinne 0,267*** 0,039 0,082 0,279*** 0,059 0,066
wieloosobowe 0,319** 0,162 0,098 0,39* 0,220 0,093
Rok badania
2009 ref. ref. ref. ref. ref. ref.
2011 -0,121*** 0,030 -0,037 -0,167*** 0,035 -0,040
2013 -0,239*** 0,029 -0,073 -0,311*** 0,035 -0,074
2015 -0,275*** 0,028 -0,084 -0,358*** 0,034 -0,085
Stata -0,780*** 0,057 - -1,021%** 0,085 -
ou - - - 1,358*** 0,035 -
p - - - 0,480*** 0,013 -
Log wiarogodnosci -12109 - - -11352 - -

* oznacza istotnos$¢ na poziomie 0,1; ** na poziomie 0,05; ***na poziomie 0,01;
oy — odch. stand. efektow indywidualnych; p — udziat wariancji efektéw indywidualnych
w tacznej wariancji sktadnika losowego

Zrodlo: obliczenia wlasne w SAS oraz R

Przyjmujac w pracy poziom istotnosci 0,05, niezaleznie od metody
estymacji, stwierdzono statystyczng istotno$¢ zmiennej odnoszacej si¢ do realnego
dochodu na jednostke ekwiwalentng. Analiza jakosciowych cech wielomianowych
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wymagata przeprowadzenia testu logarytmu wiarogodnosci LR. Na podstawie
rezultatow uzyskanych dla obydwu typéw modeli potwierdzono istotno$¢ kazdej
z rozpatrywanych jakosciowych zmiennych objasniajacych (por. tabela 2).

Tabela 2. Wyniki testu logarytmu wiarogodnosci dla zmiennych jakosciowych

Liczba Wartos¢ statystyki LR
Jakosciowa zmienna objasniajaca stopni Model probitowy Model probitowy
swobody | (pooled regresion) | z efektami losowymi

Wiek glowy gosp. domowego 3 76,41%** 50,21***
Stan cywilny glowy gosp. domowego 3 51,94*** 44,89***
Wyksztalcenie gtowy gosp. domowego 3 56,79*** 38,24%**
Zrodto utrzymania glowy gosp. domowego 4 194,42*** 139,33***
Klasa miejscowosci 5 85,67*** 46,54***
Typ biologiczny gosp. domowego 7 192,13*** 153,1%**

Rok badania 3 116,8*** 126,84***

Zrédto: obliczenia wasne w SAS oraz R, oznaczenia jak w tabeli 1

Kolejnym etapem analizy byta ocena zasadno$ci zastosowania modelu
probitowego z efektami losowymi. Stwierdzono, iz warto$ci oszacowan odchylenia
standardowego efektéow indywidualnych o,, oraz udzial wariancji efektow
indywidualnych w tacznej wariancji sktadnika losowego p sa statystycznie istotne
(por. tabela 1). Odrzucenie w tescie logarytmu wiarogodnos$ci hipotezy zerowej
0znajmiajacej, iz warto§¢ parametru p jest rowna zeru $wiadczy o istotnosci
wystepowania indywidualnych efektow wyrazajacych nieobserwowalne cechy
gospodarstw domowych. Oznacza to, ze dla wykorzystywanej probki, w analizie
kredytowania gospodarstw domowych na cele konsumpcyjne, zastosowanie modeli
probitowych z efektami losowymi jest bardziej zasadne niz budowa zwyktych
modeli probitowych nieuwzgledniajacych panelowej struktury danych. Powyzsze
wnioski potwierdza rowniez porownanie trafnosci klasyfikacji zbudowanych
modeli (por. tabela 3). Przyjmujac wartos¢ progowa jako udzial wszystkich
kredytowanych gospodarstw w catej probce modelowej, zliczeniowy R? jest
wigkszy w przypadku wykorzystania efektow indywidualnych o ponad 27,2 p.p.
Zastosowanie modelu probitowego typu ,,pooled regresion” skutkuje zatem stabsza
jakoscig dopasowania do danych empirycznych.

Tabela 3. Wyniki trafnosci klasyfikacji binarnej zmiennej objasnianej przy zastosowaniu
wartosci odcinajacej adekwatnej do udziatu kredytowanych gosp. domowych

Model probitowy Model probitowy
(pooled regresion) | z efektami losowymi

43,58% 70,78%

Zliczeniowy R?
(dla warto$ci progowej p* = 0,242)

Zrodto: obliczenia wiasne w SAS oraz R

Majgc pewno$é, ze w utworzonych modelach wszystkie zmienne
charakteryzujace zjawisko kredytowania sa istotne statystycznie przystapiono
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do interpretacji oszacowanych efektow krancowych, gwarantujecych bardziej
szczegOlowa interpretacje rezultatow. Poniewaz udowodniono, iz zastosowanie
modelu uwzgledniajacego panelowg strukture danych zapewnia lepsze wyniki
estymacji, skupiono si¢ na interpretacji efektow krancowych tylko dla modelu
probitowego z efektami losowymi (por. tabela 1).

Na podstawie uzyskanych rezultatow stwierdzono, iz przy zatozeniu ceteris
paribus, wzrost dochodu o 1 tys. zt powodowal spadek prawdopodobienstwa
zadluzenia $§rednio o 0,007. Zaistniate zjawisko moze by¢ spowodowane faktem,
iz kredyty 1 pozyczki umotywowane celami konsumpcyjnymi dotycza gltéwnie
gospodarstw mniej zamoznych. W wyniku modelowania otrzymano takze rezultat
$wiadczacy, iz gospodarstwa, w ktorych glowa rodziny miata wyksztalcenie
podstawowe, zawodowe lub $rednie czgsciej zadtuzaty si¢ na cele konsumpcyjne,
niz w przypadku gdy osoba prowadzaca gospodarstwo ukonczyta réznego rodzaju
studia. Warto nadmieni¢ iz poziom wyksztalcenia w duzej mierze okre$la
uwarunkowania na rynku pracy, a wyniki uzyskane dla cech okreslajacych poziom
wyksztalcenia sa spojne z rezultatami otrzymanymi dla realnego dochodu
na jednostke ekwiwalentng. Godne uwagi jest rOwniez oszacowanie parametru
odnoszacego si¢ do utrzymywania glowy gospodarstwa domowego z rolnictwa.
Przy =zatozeniu ceteris paribus, w pordéwnaniu do zrddla niezarobkowego,
prawdopodobienstwo kredytowania rolnikow bylo przecigtnie wigksze o 0,082.
Zaobserwowane zjawisko moze by¢ spowodowane faktem, iz wiele rodzin
dziedziczacych z pokolenia na pokolenie gospodarstwo rolne wraz z domem
nie jest zmuszone do zaciggania kredytow hipotecznych, a odnowienie badz
przebudowa domoéw odbywa si¢ wowczas ze srodkow kredytow konsumpcyjnych.
Zaobserwowano takze, ze w porownaniu do gospodarstw domowych
prowadzonych przez osoby w stanie wolnym, wieksze prawdopodobienstwo
zadluzenia cechowalo gospodarstwa, w ktérych glowa rodziny byla Zonata
badz zamezna. Kategorie wiekowe glowy gospodarstwa domowego odniesiono
do wieku w przedziale od 45 do 59 lat. W porownaniu do grupy referencyjnej,
wiek ponizej 29 roku zycia wplywal na wigksze prawdopodobienstwo zadtuzenia
w instytucji bankowej. Wynik ten moze mie¢ zwigzek z wigkszymi potrzebami
konsumpcyjnymi wynikajagcymi z zatozenia rodziny. W pracy udowodniono
rowniez, iz wielkos¢ miejscowosci zamieszkania istotnie  roznicuje
prawdopodobienstwo zaciagniecia kredytow na cele konsumpcyjne. Dowiedziono,
ze W odniesieniu do wiejskich gospodarstw domowych, najwigkszy
wzrost prawdopodobienstwa kredytowania wystepuje w miastach, w ktorych
liczba ludnosci miesci si¢ w przedziale od 100 — 200 tys. mieszkancow.
Ostatnig rozpatrywang cecha charakteryzujacg gospodarstwa byt ich typ
biologiczny. Zaobserwowano, ze przy zatozeniu ceteris paribus w stosunku
do gospodarstw malzenstw bez dzieci, prawdopodobienstwo zadluzenia
dla matzenstw z co najmniej dwoéjka dzieci bylo wieksze $rednio o 0,067.
W modelu uwzgledniono takze informacje o roku badania. Wyniki oszacowan
parametréw potwierdzily, iz z roku na rok liczba gospodarstw domowych
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kredytowanych na cele konsumpcyjne spadata. Przy zalozeniu ceteris paribus,
w stosunku do roku 2009, w roku 2015 prawdopodobienstwo zadtuzenia na cele
konsumpcyjne byto mniejsze srednio o 0,085.

PODSUMOWANIE

Zawieranie uméw kredytowych na cele konsumpcyjne umozliwia
gospodarstwom domowym zaspokajanie aktualnych potrzeb oraz poprawia
ich ogdlng sytuacje majatkowa. W pracy podjcto si¢ identyfikacji determinant
wptywajacych na zaciaganie pozyczek 1 kredytow konsumpcyjnych przez
gospodarstwa domowe oraz weryfikacji hipotezy, ze uwzglednienie panelowej
struktury danych jest uzasadnione w modelowaniu rozpatrywanego zjawiska.
W tym celu wykorzystano dane z badania ,,Diagnoza Spoteczna” z lat 2009-2015.
Wyniki z przeprowadzonej analizy wykazaty, iz zastosowanie modelu probitowego
z  efektami losowymi znaczaco  poprawia  jakos¢  klasyfikacji
w poréwnaniu do modelu typu ,,pooled regresion”. Dodatkowo potwierdzono
istotno$¢ wystepowania indywidualnego efektu, reprezentujacego
nieobserwowalng heterogeniczno$é¢. Warto przy tym nadmienié, ze w w wigkszoSci
prac odnoszacych si¢ do modelowania zjawiska kredytowania polskich
gospodarstw domowych stosowano regresje logistyczna, ktérej parametry
estymowano na podstawie danych przekrojowych. Ponadto nalezy podkresli¢, ze w
dotychczasowych opracowaniach z tego zakresu nie uwzgledniano zawierania
umow wytacznie na cele konsumpcyjne. Dlatego tez niniejsza praca stanowi wazne
uzupetnienie dotychczasowych analiz.
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MICROECONOMETRIC MODELING OF CONCLUDING
CONSUMER CREDITS BY HOUSEHOLDS

Abstract: The purpose of the article is to identify factors affecting
the willingness to take loans and credits for consumption by households
and to verify the validity of using the probit model with random effects.
Based on the analysis of data from the "Social Diagnosis" survey,
it is found which determinants influence the analyzed phenomenon.
The conclusions from the analysis clearly indicate the appropriateness
of using the panel data structure in modeling, which allows to specify
the unobservable effects of individual analyzed households.

Keywords: consumer credit, loan, households, panel data, random
effects probit model

JEL classification: H31, C23, C25
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Streszczenie: Praca poswigcona jest analizie czasu trwania przedsiebiorstw na rynku.
Probg badawcza stanowita obserwowana przez 10 lat kohorta firm z wojewodztwa
mazowieckiego, ktore rozpoczely dziatalno$¢ w 2007 r. Wykorzystano niepara—
metryczne oraz parametryczne metody analizy przezycia,w tym modele hazardu.
Zwrbcono rowniez uwage na problem cenzurowania danych. Wyniki uzyskane w obu
podejsciach sg zbiezne. Zauwazono, ze najwigksze ryzyko zakonczenia dziatalnosci
wystepuje pomiedzy 2 a 5 rokiem istnienia firmy. Istotny wptyw na czas trwania
przedsiebiorstw maja takie czynniki jak siedziba, forma wiasnosci, atakze sekcja
dziatalnosci wedtug PKD.

Stowa Kkluczowe: analiza przezycia, nieparametryczne i parametryczne modele
hazardu, czas trwania przedsiebiorstw na rynku, dane cenzurowane, estymator
Kaplana-Meiera

JEL classification: C4

WSTEP

Kondycja firm jest kluczowym aspektem w ocenie sytuacji ekonomicznej
i planowaniu polityki gospodarczej. Rozwoj przedsigbiorczosci jest korzystny nie
tylko ze wzgledu napoprawe wynikéw finansowych, ale takze — przyczyniajac si¢
do wigkszej aktywnosci zawodowe] — wspomaga rozwigzywanie problemu
bezrobocia. Nietrywialnym problemem jest rowniez prawidlowa ocena sytuacji
przedsigbiorstw w kontekscie ich zdolnosci kredytowej lub tez konstrukcji oferty
ubezpieczen. Ttumaczy to zainteresowanie zagadnieniem przetrwania firm na rynku
[Boratynska 2013; Dominiak, Mazurkiewicz 2011; Hadasik 1998; Kisielinska 2016;

https://doi.org/10.22630/MIBE.2019.20.2.11
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Korol, Prusak 2015; Markowicz, Bieszk-Stolorz 2006; Markowicz 2016; Mikulec
2017; Ptak-Chmielewska 2012; Ptak-Chmielewska 2016].

Biorac pod uwage znaczenie sytuacji firm dla catej gospodarki, niepokojace
wydaja si¢ publikowane przez Gtéwny Urzad Statystyczny wyniki wskazujgce na
to, ze duza cze§¢ sposrod matych iérednich przedsiebiorstw (MSP) nie jest
w stanie przetrwa¢ na rynku pierwszych pieciu lat. W celu wprowadzenia
skutecznych rozwigzan konieczne jest zdobycie rzetelnej wiedzy.

Zdolno$¢ prawidlowego prognozowania czasu trwania przedsigbiorstwa na
rynku jest niewatpliwie istonym problemem badawczym. Jednak konieczne jest
réwniez poznanie czynnikow warunkujacych zdolnos¢ firm do kontynuowania
dziatalno$ci gospodarczej. Warty uwagi jest rowniez problem identyfikacji okresu
cyklu zycia przedsiebiorstwa, w ktorym ryzyko zakonczenia dziatalnosci jest
najwicksze. Kolejnym bardzo waznym aspektem jest zapotrzebowanie na wiedze
0 cechach populacji firm.

Podejmujac temat przetrwania przedsiebiorstw na rynku nalezy mieé
jednak $wiadomos¢ wystgpujacych w tego rodzaju badaniach ograniczen
i trudnosci. Nalezy zwroci¢ uwage na charakter danych dotyczacych wszystkich
czasOw trwania. Przede wszystkim wystepuje tutaj problem niepeinej informacji
oraz konieczno$¢ pracy z danymi ucigtymi i cenzurowanymi. Brak wstepnej wiedzy
na temat badanej populacji przedsigbiorstw uniemozliwia sformutowanie zatozen a
priori dotyczacych rozktadu czasu trwania. Dodatkowo nalezy bra¢ pod uwage, ze
nietypowe indywidualne cechy firm (np. szczegolne warunki otoczenia podmiotu)
mogg mie¢ zaburzajacy wplyw na wynik i wnioski dotyczace catej populacji
przedsiebiorstw.

Celem pracy jest zbadanie czasu trwania dla populacji firm z wojewodztwa
mazowieckiego z wykorzystaniem podejscia opartego na analizie przezycia
—w tym modelach hazardu. Tego rodzaju metody statystyczne sg zaprojektowane do
badania nieujemnych zmiennych losowych, a w szczegolnos$ci czasow trwania. Ich
gtowng zaleta w stosunku do innych stosowanych w tego rodzaju badaniach metod
jest mozliwos¢ uwzglednienia  wystgpowania  danych  cenzurowanych
i ucietych, co pozwala na uzyskanie wynikéw obarczonych mniejszym btedem.

PROBLEM CENZUROWANIA DANYCH

Niezaleznie od aspektow bedacych przedmiotem zainteresowania, w pracach
poswigconych badaniu czasow trwania (czyli czasu pomigdzy wystgpieniem
okreslonych zdarzen) pojawia si¢ problem uwzgledniania obserwacji, o ktorych nie
ma petnej informacji. Mowimy wtedy o obserwacjach cenzurowanych i ucietych.
Nalezy tutaj gtownie zwroci¢ uwage na przypadki, kiedy jedno ze zdarzenh ma
miejsce przed rozpoczeciem obserwacji (lewostronne cenzurowanie), badanie
zakonczy si¢ przed wystapieniem zdarzenia koncowego, badz tez w trakcie
prowadzenia badan stracimy mozliwo$¢ obserwacji danego obiektu (cenzurowanie
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prawostronne). W przypadku, kiedy wystepuja oba zjawiska méwimy o cenzu-
rowaniu obustronnym [Sokotowski 2010].

W takich sytuacjach nie mozemy doktadnie okresli¢ czasu trwania dla danego
epizodu, ale mamy czesciows informacje o tym, ze w populacji wystapity takie
zdarzenia i dla tych obserwacji mozemy podjaé¢ probg okreslenia dolnej granicy
czasu trwania. Zupelne pominigcie tego rodzaju obserwaciji wydaje si¢ traceniem
cennych informacji o populacji. Z drugiej strony nie mozna ucigtego czasu trwania
traktowa¢ w sposob rownoznaczny z dokladnie zmierzonymi czasami trwania dla
innych obserwacji. Pozostaje wigc pytanie jak radzi¢ sobie zdanymi
cenzurowanymi i ucigtymi, czy uwzglednia¢ je w badaniach i jesli tak to w jaki
Sposob.

W przypadku prowadzenia badan kohortowych, kiedy badanie danej populacji
rozpoczyna si¢ W momencie poczatku czasu trwania, eliminujemy problem
cenzurowania lewostronnego. Natomiast nadal wystepuja obserwacje cenzurowane
prawostronnie (patrz rysunek 1). Wybrana metoda badawcza powinna wiec
umozliwa¢ uwzglednienie tego rodzaju zjawiska.

Rysunek 1. Czas trwania cenzurowany prawostronnie

rzeczywisty czas trwania

>

<&
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obserwowany czas trwania

cenzurowanie

Zrédto: opracowanie wlasne

ANALIZA PRZEZYCIA

Analiza przezycia jest zbiorem metod statystycznych opracowanych do
badania nieujemnych zmiennnych losowych, w szczegélnosci czasdéw trwania.
Niech badany czas trwania bedzie zmienng losowa T, przyjmujaca wartosci
z przedziatu (0,0). Wowczas funkcje Snazywamy funkcjg przezywalnosci

i definiujemy nastepujaco:
S@t)=P(T >t)=1-P(T st):l—F(t):If(z)dz, (1)
t

gdzie F jest dystrybuanta, a f funkcja gestosci prawdopodobienstwa zmiennej
losowej T. Bezposredni zwigzek funkcji przezywalnosci z dystrybuanta i funkcja
gestosci prawdopodobienstwa wskazuje na to, ze wyznaczenie funkcji S pozwala
w pelni okresli¢ rozktad zmiennej losowej oraz stosowa¢ metody wnioskowania
statystycznego w odniesieniu do tej funkcji [Klein i Moeschberger 2003].
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Dla znanej funkcji przezywalnosci wartos¢ oczekiwang zmiennej losowej T,
czyli oczekiwany czas trwania definiuje si¢ w nastepujacy sposob:

E(T) :TS(t)dt. )
0

Ryzyko zajscia oczekiwanego zdarzenia koncowego wzdluz rozktadu
zmiennej T, moze by¢ opisywane poprzez analiz¢ zmiennosci funkcji hazardu h(t)
(inaczej funkcji intensywno$ci procesu) [Sokolowski 2010]. Jest ona wyrazona
poprzez granice prawdopodobienstwa warunkowego w nastepujacy sposéob [Klein
i Moeschberger 2003]:

h(t):ﬂmo Pt<T <thtrdt|T zt). (3)

Interpretacja wartosci funkcji wykorzystywanych w analizie przezycia
w konteks$cie zagadnienia przetrwania przedsigbiorstw na rynku jest nastepujaca:dla
danego czasu t ryzyko wyjscia przedsigbiorstwa z rynku jest tym wigksze, im
wigksza warto$¢ przyjmuje funkcja hazardu h(t). Natomiast prawdopodobienstwo,
zefirma bedzie prowadzita dziatalno$¢ dtuzej niz czas t jesttym wigksze, im wigksza
jest wartos¢ funkcji przezywalnosci S(t).

Tablice trwania zycia

Jedna z najstarszych i najbardziej podstawowych metod analizy przezycia jest
metoda tablic trwania zycia. W tej metodzie warto$ci czasu trwania dzieli si¢ na
przedzialy jednakowej dlugosci. Dla kazdego ztakich przedziatbw mozna
wyznaczy¢ liczbe obserwacji na poczatku przedziatu (n;) oraz liczbe obserwacji
zakonczonych (zj) i ucigtych (ci) w danym przedziale. Na tej podstwie dla kolejnych

. . . . .
przedzialdéw wyznacza sie warunkowe prawdopodobienstwa przezycia—*L , gdzie
n;
dla kazdego t: n,,; =n, —z; —¢;.

Estymator Kaplana-Meiera funkcji przezywalnosci

Estymator Kaplana-Meiera jest nieparametrycznym estymatorem najwiekszej
wiarygodnosci dla funkcji przezywalnoséci. Metoda ta nie wymaga konstruowania
podziatu czasu obserwacji na klasy. Niech T bedzie zmienng losowg opisujaca czas
trwania. Woweczas dla analogicznych oznaczen jak w przypadku tablic trwania zycia
estymator jest postaci:

s =[P >t;IT 2tj_1)=Hij=H[1—%j. ()
i=1 i=1 =1 i

Estymator pozwala na uzyskanie funkcji przezywalnosci bez wczesniejszej
znajomosci rozkltadu. Wyodrebnienie podgrup wewnatrz proby moze byé
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zrealizowane poprzez estymacje funkcji przezywalnosci dla kazdej z grup oddzielnie
1 porownanie ich postaci.

Modele regresyjne

Modele regresyjne wymagajg zastosowania zalozen a priori dotyczacych
rozktadu zmiennej losowej. Ich zaleta jest jednak mozliwo$¢ wiaczenia do modelu
zmiennych objasniajacych, co pozwala na ilosciowa oceng wptywu poszczegolnych
czynnikow na czas trwania. W ogolnej postaci model regresyjny dla funkcji
przezywalnosci jest postaci:

S(t)=P(T >t]Z) =S, (t)exp(fZ). (5)

gdzie §O(t) jest bazowa funkcja przezycia, Z jest wektorem zmiennych
objasniajacych, a f wektorem parametrow.

WYNIKI BADAN

Wykorzystana baza danych

W pracy wykorzystano dane z rejestru REGON (prowadzonego przez Gtéwny
Urzad Statystyczny) dla przedsigbiorstw z wojewodztwa mazowieckiego, ktore
rozpoczety dziatalnos¢ w 2007 r. Obserwacje zakonczono na koniec 2017 roku.
Badania zostaly zrealizowane dla calej populacji, ktéra zawierata 32 788
przedsigbiorstw. Sposrod informacji zawartych w rejestrze REGON na potrzeby
badania wybrano nastgpujace charakterystyki dla kazdej z firm:

Tabela 1. Zmienne wykorzystane w modelach

Nazwa zmiennej Opis i wartosci
data_rozpoczecia data dzienna rozpoczecia dziatalnosci
data_zakonczenia data dzienna zakonczenia dziatalnosci

s adres siedziby firmy (na potrzeby badania przyjeto Warszawa dla siedziby
siedziba 7 \ . Co

w Warszawie, inne — dla pozostatych obszarow woj. mazowieckiego)

wlasnosc forma wlasnosci (os. fizyczna, os. prawna, jedn. org. bez os. prawnej)
PKD2007 sektor dziatalnosci (wartosci wedlug gtownych sekeji PKD 2007)

Zrodlo: opracowanie wiasne
Metody nieparametryczne

Analiz¢ czasu trwania przedsigbiorstw na rynku rozpoczeto od zastosowania
metod nieparametrycznych ze wzgledu na brak konieczno$ci stosowania zalozen
a priori, co byto bardzo istotne, gdyz na poczatku badania Autor nie dysponowat
wiedza na temat rozktadu czasu trwania.

W pierwszym etapie skonstruowano tablicg trwania dla firm w wojewodztwie
mazowieckim (tabela 2).
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Tabela 2. Tablica trwania firm w woj. mazowieckim (czas podano w miesigcach)

t Nt 7t Ct éx
0 32788 113 0 0,997
12 32367 42 0 0,986
24 31712 121 0 0,963
36 29729 146 0 0,902
48 27677 195 0] 0,838
60 25648 133 0 0,778
72 24209 114 0 0,735
84 22850 135 0 0,693
96 21605 81 0 0,656
108 20574 102 0 0,624
120 19579 70 0 0,595
121 19509 7 32 0,593
122 19405 86 1345 0,590
126 12515 32 1460 0,583

Zrodto: opracowanie wiasne na podstawie danych z REGON

Warto zauwazy¢, ze ze wzgledu na specyfike proby badawczej (kohorta firm
rozpoczynajacych dziatalnos¢ w 2007 roku) pierwsze obserwacje cenzurowane
pojawiaja si¢ dla firm, ktore przetrwaly minimum 10 lat, czyli dotrwalty od 2007
roku do zakonczenia obserwacji.

Nastepnie metoda Kaplana-Meiera oszacowano posta¢ funkcji przezywal-
nosci oraz hazardu dla calej proby przedsiebiorstw (rysunek 2).

Rysunek 2. Funkcja przezywalnosci (a) i hazard (b) oszacowane metoda Kaplana-Meiera
a) b)
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Wida¢, ze w poczatkowym okresie trwania (do okoto 24 miesigca) niewielka
czg$¢ przedsiebiorstw konczy dzialalno§¢. Natomiast zarowno na podstawie
wykresu funkcji przezywalnosci jak i1 funkcji hazardu mozna zauwazy¢, ze
najwicksze ryzyko zakonczenia dziatalnosci wystepuje w okresie od 2 do 5 roku
trwania firmy, po czym zaczyna malec.

W kolejnym etapie badania w celu doktadniejszej analizy wplywu cech
przedsiebiorstwa na ich zdolnos¢ przetrwania na rynku, przeprowadzono estymacje
funkcji przezywalnosci dla podgrup. Jako czynniki podzialu zastosowano siedzibe
przedsiebiorstwa, forme¢ wlasnosci oraz sektor dziatalnosci wedtug PKD (rysunek
3). Prezentowane sa wyniki dla wybranych pieciu sekcji dziatalnosci wedtug PKD
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2007 o duzej licznosci i znaczaco rdéznych krzywych przezycia: C — przetworstwo
przemystowe, F — budownictwo, G — handel hurtowy i detaliczny oraz naprawa
pojazdow samochodowych (wlaczajac motocykle), H — transport i gospodarka
magazynowa, M — dziatalno$¢ profesjonalna, naukowa i techniczna. Wyniki
nieparametrycznych testow na réwnos¢ rozktadow [Sokotowski 2010] (zastosowano
testy typu log-rank, test Wilcoxona oraz test Fleminga-Harringtona) potwierdzity, ze
rozktady dla podgrup wyodrgbnionych ze wzgledu na te zmienne sg istotnie rézne.

Rysunek 3. Funkcja przezywalnos$ci dla podgrup
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Zroédlo: opracowanie wlasne na podstawie danych z REGON
Metody parametryczne

Informacje na temat postaci funkcji hazardu uzyskane na podstawie wynikéw
modeli  nieparametrycznych, wykorzystano podczas estymacji  funkcji
przezywalno$ci i hazardu metodami parametrycznymi. W pierwszym etapie
oszacowano modele w podstawowej postaci bez uwzglednienia zmiennych
objasniajacych. Ze wzgledu na to, ze oszacowana w modelach nieparametrycznych
funkcja hazardu ma charakter niemonotoniczny zastosowano rozktad
logarytmiczno-logistyczny, logarytmiczno-normalny oraz gamma. Uzyskano
nastepujace wyniki:

Rozkiad logarytmiczno- Sty = 1 o=1419 InL = -88358,24
logistyczny 1+ 2t” 4 =158,661 AIC=176720,5
Rozktad logarytmiczno- St)-1 1 —(t-p) n=5241 InL =-89820,75
=1— ex| _ —
normalny O =177 552 0=1494 AIC =1796455
Rozklad gamma £=1,326 InL =-88464,15

t
SO =1-Juep(-WAu/T(B), u=2 o007 AIC=1769323
0
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Nastepnie, biorac pod uwage kryteria dopasowania modelu (najnizsza warto$¢
AIC oraz najwyzsza warto$¢ InL), dla rozktadu logarytmiczno-logistycznego
oszacowano model hazardu z uwzglednieniem zmiennych objasniajacych. Dla tego
Jat®t
1+ 1t%
jest postaci n(t)=ng)exp(sx), gdzie ho jest hazardem bazowym, g — wektorem
parametréw, a X— wektorem zmiennych objasniajacych. W celu estymacji modelu
dokonano analogicznego jak w podejsciu nieparametrycznym wyboru sekcji
dziatalnosci wedtug PKD. Uzyskano nastgpujace parametry oszacowanego modelu:

rozktadu funkcja hazardu jest opisana wzorem: ht) = . W modelu regresyjnym

Tabela 3. Estymatory parametrow dla oszacowanego modelu hazardu

Zmienna Parametr exp(h)

o 1,5511* -

Y 324,9659* -
siedziba = Warszawa 0,0848*** 1,08850
wilasnosc = os.fizyczna 0,9007*** 246133
wiasnosc = os.prawna -0,3606*** 0,69726
PKD2007=F 0,1728*** 1,18863
PKD2007=G 0,2493*** 1,28313
PKD2007=H 0,0600* 1,06184
PKD2007=M -0,2479%** 0,78044

Grupy referencyjne dla cech to siedziba = inne, wlasnos¢ = jedn. org. bez os. prawnej,
PKD2007 = C). AIC = 116220, InL = -58101,
ozn. poziomu istotnosci: * to 0,1, ** to 0,01, *** to 0,001

Zréodto: opracowanie wiasne na podstawie danych z REGON

Ze wzgledu na spodziewany rozny wptyw poszczegolnych sekcji dziatalnosci
w zaleznosci od siedziby przedsiebiorstwa, oszacowano rowniez osobne modele dla
firm z Warszawy i pozostatej czgsci wojewodztwa mazowieckiego.

Tabela 4. Estymatory parametrow dla modelu hazardu oszacowanego dla firm z Warszawy

Zmienna Parametr exp(f)

o 1,44522* -

A 182,19801* -
PKD2007=F -0,04074* 0,96008
PKD2007=G 0,32635*** 1,38590
PKD2007=H 0,40123*** 1,49366
PKD2007=M -0,10716** 0,89838

Grupa referencyjna to PKD2007 = C. AIC = 46169, InL = -23078,
0znaczenie poziomu istotnosci: * to 0,1, ** to 0,01, *** to 0,001

Zrodto: opracowanie whasne na podstawie danych z REGON
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Tabela 5. Estymatory parametrow dla modelu hazardu oszacowanego dla firm poza

Warszawa

Zmienna Parametr exp(p)

o 1,6563* -

A 141,8764* -
PKD2007=F 0,2046™** 1,22703
PKD2007=G 0,2145*** 1,23924
PKD2007=H 0,0110 1,01106
PKD2007=M -0,2870*** 0,75051

Grupa referencyjna to PKD2007 = C.
AIC =70889, InL =-35438, ozn. poziomu istotnosci: * to 0,1, ** to 0,01, *** to 0,001.

Zroédlo: opracowanie wlasne na podstawie danych z REGON

Zaréwno w przypadku podejscia nieparametrycznego jak i oszacowanych
modeli regresyjnych zaobserwowano réznice pomiedzy czasem trwania dla firm
z siedzibg w Warszawie i poza granicami administracyjnymi miasta stotecznego.
W pierwszych miesigcach prowadzenia dziatalnosci wigksza przezywalnoscig
charakteryzuja si¢ firmy spoza stolicy, natomiast w pdzniejszym okresie
zauwazalnie wyzszaprzezywalno$¢ obserwowanajest dla firm z Warszawy (rysunek
3). Znacznie ,,bezpieczniejsze na rynku” sg przedsiebiorstwa z osobowos$cig prawna,
co moze by¢ zwigzane z tym, ze sg to wigksze firmy, czgsto z sektora publicznego.
Natomiast szczego6lnie narazone na ryzyko zakonczenia dziatalnosci sg raczej mate
i S$rednie przedsigbiorstwa. W calym wojewodztwie mazowieckim wsrod
analizowanych sektorow najwieksza zdolnoscig przetrwania charakteryzujg si¢
firmy zajmujace si¢ dziatalno$cig profesjonalna, naukowa i techniczng (tabela 3: dla
tej zmiennej najnizsza i mniejsza od 1 warto$¢ exp(f), czyli ilorazu hazardu
w przypadku rozwazania wptywu prowadzenia dzialalno$ci w tym sektorze przy
zatozeniu ceteris paribus). Natomiast najbardziej narazong na ryzyko sekcja
dziatalnosci w Warszawie jest transport i gospodarka magazynowa (tabela 4),
podczas gdy poza Warszawa nie zaobserwowano istotnego wptywu prowadzenia
dziatalnosci tego typu na zdolno$¢ przetrwania na rynku (tabela 5). W pozostatej
czesci wojewodztwa najwigksze ryzyko zaobserwowano dla firm z sektora handlu,
naprawy pojazdow samochodowych oraz budownictwa.

PODSUMOWANIE

Sytuacja firm staje si¢ obecnie coraz istoniejszym zagadnieniem. Celem pracy
byla analiza czasu trwania przedsigbiorstw na rynku na przyktadzie podmiotow
gospodarczych  z wojewodztwa mazowieckiego. Zrealizowano go  przy
wykorzystaniu metod analizy przezycia,w szczegdlnosci modeli hazardu.
Poréwnano wyniki podejscia nieparametrycznego oraz parametrycznego. Nalezy
zauwazy¢, ze istotng zaleta wybranych metod byta mozliwos¢ uwzglednienia
cenzurowania czasOw trwania, €O Stanowi istotny problem wtego rodzaju
badaniach.
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Zastosowane metody nieparametryczne pozwolily na oszacowanie postaci
funkcji przezywalnosci i hazardu. Na tej podstawie zauwazno, ze najwigksze ryzyko
zakonczenia dziatalno$ci wystepuje pomigdzy 2 a 5 rokiem istnienia
przedsiebiorstwa, przy czym obserwuje si¢ wyrazny wzrost tego ryzyka po
zakonczeniu 24 miesigca. Biorac pod uwage duzy udziat w populacji podmiotow
z sektora MSP, mozna wnioskowa¢, ze wzrost ten jest powigzany z kofncem
preferencyjnego okresu dla nowych firm (np. obnizonej sktadki ZUS).

Zastosowane metody badawcze pozwolity na zbadanie czasu trwania na rynku
przedsiebiorstw z wojewodztwa mazowieckiego. Wyniki metod niepara-
metrycznych wykorzystano w dalszej cze$ci pracy, przy wyborze rozktadu podczas
konstrukcji modeli parametrycznych. Wnioski sformutowane na podstawie metod
nieparametrycznych  dotyczace wpltywu zmiennych na posta¢ funkcji
przezywalno$ci i hazardu zostaly potwierdzone i uzupelnione przez iloSciowa
analiz¢ wykonang za pomocg metod parametrycznych. Istotnymi czynnikami
wplywajacymi na czas trwania na rynku sa siedziba przedsiebiorstwa, forma
wla$nosci oraz sektor dziatalnosci wedlug klasyfikacji PKD.

Dalsze prace badawcze poswiccone beda przeprowadzeniu analiz
z uwzglednieniem réznych form zakonczenia dziatalnosci firmy (modele ryzyk
konkurencyjnych), co pozwoli na pehliejsze zrozumienie mechanizmow
warunkujacych zdolno$¢ przedsiebiorstwa do przetrwania na rynku.
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SURVIVAL ANALYSIS OF ENTERPRISES ON THE EXAMPLE
OF THE MAZOWIECKIE VOIVODESHIP

Abstract: This paper is devoted to investigate the enterprises duration on the market.
The research sample consisted of a cohort of companies from the Mazowieckie
voivodeship, which started their economic activity in 2007 (observed for 10 years).
Non-parametric and parametric methods of survival analysis (including hazard models)
were applied. Attention was also paid to the problem of censored data. The results
obtained in both approaches are convergent. It was noted that the greatest risk of
termination of business occurs between 2 and 5 years of the company existence. The
factors such as the headquarters, ownership form and the business section have a
significant impact on the duration of enterprises.

Keywords: survival analysis, non-parametric and parametric hazard models,
enterpises duration on the market, censored data, Kaplan-Meier estimator
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Streszczenie: Celem prezentowanego badania jest proba oceny czy na
polskim rynku kapitatowym trojczynnikowy model Famy-Frencha lepiej
opisuje stopy zwrotu spotek niz klasyczny model wyceny aktywow
kapitatowych. Analizy przeprowadzono dla 30 spdtek notowanych na GPW
w Warszawie w latach 2007-2017, dzielac okres badania na siedem
podokresow, reprezentujacych odmienng sytuacje na gieldzie. W badaniu
wykorzystano dane dzienne, a analizy porownawcze przeprowadzono dla
trzech portfeli sktadajacych si¢ ze spolek nalezacych do indeksow
gieldowych WIG20, mWIG40 i sWIGS0.

Stowa kluczowe: model wyceny aktywow kapitalowych (CAPM),
trojczynnikowy model Famy-Frencha, polski rynek kapitatowy

JEL classification: C01, G10, G12

WPROWADZENIE

W latach sze$¢dziesiatych ubiegtego stulecia opracowano jednoczynnikowy
model Sharpe’a oraz model wyceny aktywow kapitatowych (CAPM), ktorych
zastosowanie wzbudza szereg watpliwo$ci, poniewaz kazdorazowo nalezy: (@)
okresli¢ dlugos¢ interwatu do wyznaczania stop zwrotu, (b) ustali¢ okres, bedacy
proba estymacyjna, (C) wybraé reprezentanta rynku i instrumentu wolnego od
ryzyka. Dochodzi do tego krytyka zwigzana z: (1) estymacja MNK modeli, ktore
zazwyczaj nie spetniaja zatozen Gaussa-Markowa, (2) niestabilnoscig parametru
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beta oraz (3) ze zbyt uproszczong postacia modeli, zawierajacych de facto jedna
zmienng obja$niajgca tj. albo indeks rynku albo premig za ryzyko®.

W odpowiedzi na krytyke CAPM, Fama i French (1992, 1993)
zaproponowali uzupelienie go o dodatkowe, poza premig za ryzyko, czynniki
ryzyka tj.: wielko$cia spotki wyrazong jej kapitalizacja oraz stosunkiem wartosci
ksiggowej (Book Value — BV) do wartosci rynkowej (Market Value — MV).
Pierwszy, okre§lany jest jako efekt skali SMB (Small Minus Big) i wyjasnia
roéznice pomiedzy stopa zwrotu spotek o malej kapitalizacji a stopa zwrotu spotek o
duzej kapitalizacji. Bowiem, jak zauwazyli Autorzy, mate firmy czesto wykazuja
sezonowos$¢ w osigganiu przychodow i utrzymywaniu ptynnosci, natomiast duze
spotki sg mniej podatne na takie zmiany. Drugi - HML (High Minus Low),
tlumaczy anomalie miedzy stopa zwrotu z akcji spotek o wysokiej wartosci
wspotczynnika BV/MV, a stopa zwrotu z akcji spotek o niskiej wartosci tego
wspotczynnika. Spotki, ktore w horyzoncie kilku lat utrzymuja stosunek wartosci
ksiggowej do rynkowej na wysokim poziomie, osiggaja zazwyczaj nizsze stopy
zwrotu, niz spotki o niskiej wartosci BV/MV. Troéjczynnikowy model Famy-
Frencha jest zatem postaci [Fama, French 1996]:

R; — Ry = a+ By(Ry — Ry) + BsupSMB + By HML + ¢, (1)
gdzie: R; — oczekiwana stopa zwrotu z i-tego portfela, R — stopa wolna od
ryzyka; R, — stopa zwrotu z czynnika rynkowego; SMB — efekt skali, HML -
roznica miedzy S$rednimi stopami zwrotow spotek o wysokim 1 niskim
wspotczynniku BV/MV; «, Buy, Bsup, Bumr — parametry modelu; & — sktadnik
losowy.

Pojawia si¢ zatem pytanie, dlaczego ten ulepszony model nie jest
powszechnie stosowany. Okazuje si¢ bowiem, ze 73,5% dyrektorow finansowych
(CFOs) sposrod 392 przedsigbiorstw dziatajacych w USA zawsze lub prawie
zawsze uzywa CAPM do wyceny kapitalu [Graham, Harvey 2001]. Wyniki
podobnego badania przeprowadzonego w 313 europejskich firmach wykazaty, ze
45% CFOs catkowicie polega na wskazaniach modelu CAPM [Brounen i in. 2004].
Wyjasnienie tego zjawiska moze by¢ rézne. Po pierwsze, praktycy nie znajg
trojeczynnikowego modelu Famy-Frencha (F-F). Po drugie, jego zastosowanie
wymaga znacznie wigcej danych i pracy do ich przetworzenia. Po trzecie, praktycy
nie sg przekonani o wyzszo$ci modelu F-F nad CAPM. Trudno wyrokowa¢ ktora
ze wzmiankowanych przyczyn jest najbardziej istotna. Wydaje si¢ jednak, ze
najbardziej prawdopodobng przyczyna relatywnie matego zainteresowania
modelem trdjczynnikowym réowniez wsrod badaczy jest prosty rachunek zyskow
i kosztéw. Bowiem oszacowanie modelu F-F wymaga znacznie wigkszego (w sto-
sunku do CAPM) naktadu pracy zwigzanego z pozyskaniem i przetwarzaniem

! Szeroka dyskusje na temat krytyki towarzyszacej tym modelom przedstawiono m.in.
w pracy [Tarczynski i in. 2013, s. 45-56].
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dodatkowych danych, a efekt w postaci lepszego dopasowania modelu
trojczynnikowego do danych empirycznych nie zawsze jest satysfakcjonujacy.

Model F-F byt weryfikowany dla réznych rynkow (por. Witkowska 2019),
w tym réwniez szacowany dla spotek notowanych na GPW w Warszawie (por.
[Kowerski 2010, Czapkiewicz, Skalna 2010 i 2011, Schmidt 2013, Zaremba 2014,
Moscibrodzka 2014, Czapiewski 2015, Redlicki i Borowski 2017, Urbanski
2017]). W pracach tych za czynnik rynkowy zazwyczaj przyjmuje si¢ indeks
gietdowy WIG, a za instrument wolny od ryzyka stope procentowa WIBOR lub
52-tygodniowe bony skarbowe.

Kowerski [2010], Urbanski [2017] i Zaremba [2014] potwierdzajg lepsze
dopasowanie modelu trojczynnikowego F-F do danych empirycznych niz CAPM
w przypadku polskiego rynku kapitatowego. Redlicki i Borowski [2017] stwierdzili
dobre dopasowanie modelu trojczynnikowego do uzyskanych stop zwrotu
z portfeli skonstruowanych na podstawie ich kapitalizacji i stosunku BV do MV
w latach 2005-2015. Czapkiewicz i Skalna [2010), potwierdzaja wyzszos¢ tego
modelu nad CAPM w oparciu o badania spotek publicznych od grudnia 2002 do
stycznia 2010. Jednakze Autorki, na podstawie proby przedtuzonej do grudnia
2010, wykazaty, ze model F-F jest adekwatny do opisu rynku kapitalowego
w okresie hossy ale nieprzydatny w okresie bessy [Czapkiewicz, Skalna 2011].
Badania Czapiewskiego [2015], dotyczace spotek z gietdy warszawskiej w latach
2000-2013 potwierdzaja bledne wyceny oparte na obu modelach. Moscibrodzka
[2014] analizowata spotki w latach 2009-2013 i na ich podstawie konkluduje, ze
szacownie zwrotéow z portfeli 0 wysokim lub $rednim wskazniku BV/BM mozna
oprzeé na czynnikach ryzyka zwigzanych ze zmiennymi w modelu F-F, natomiast
w przypadku portfeli tworzonych ze spotek o niskim wskazniku odnotowano
niestabilno$¢ modelu.

Celem prezentowanych badan jest proba oceny czy tréjczynnikowy model
Famy-Frencha lepiej opisuje stopy zwrotu spétek niz klasyczny model wyceny
aktywow kapitalowych. Analizy przeprowadzono dla 30 spotek notowanych na
GPW w Warszawie w latach 2007-2017, ktory to okres podzielono na siedem
podokreséw reprezentujacych odmienng sytuacje na rynku kapitatowym w Polsce.
Wykorzystano dzienne logarytmiczne stopy zwrotu, a analizy poréwnawcze
przeprowadzono dla trzech portfeli sktadajacych si¢ ze spodtek nalezacych do
indeksow gietdowych: WIG20, mWIG40 i sSWIG80. We wszytkich testach przyjeto
odrzucenie hipotez zerowych na poziomie istotnosci 0,05.

PRZYJETE ZALOZENIA BADAWCZE

Prezentowane w niniejszym opracowaniu badania zasadniczo réznig si¢ od
tych, ktore sg prezentowane we wzmiankowanych pozycjach literatury, w ktorych
rozpatruje si¢ portfele akcji zbudowane na podstawie przeprowadzonej klasyfikacji
spotek wedtug czynnikdéw ryzyka zwigzanych z wielkoscig kapitalizacji i warto$cig
wspotczynnika BV/MV, a same modele szacowane sa na podstawie miesi¢ecznych
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stop zwrotu. W naszych rozwazaniach przyjeto zalozenie, ze je$li model
trojczynnikowy jest ulepszong wersja modelu wyceny aktywow kapitatowych, to
mozna go wykorzysta¢ zar6wno do opisu premii za ryzyko uzyskiwanej dla akcji
poszczegdlnych spoétek, jak i dla portfeli akcji. W zwiazku z tym oszacowano
modele CAPM i Famy-Frencha dla akcji pojedynczych spolek, z ktorych
komponowano portfele wedhug ich przynaleznosci do wyréznionych indekséw
gieldowych. Warto doda¢, Zze podobne podejscie mozna znalezC w pracy
[Bartholdy, Peare 2005].

W badaniach uwzgledniono dzienne logarytmiczne stopy zwrotu cen akcji
spotek z rynku gltownego GPW w Warszawie na zamknig¢cie dnia sesyjnego
(2363 obserwacje), ktore zostaty skorygowane o efekt splitow i wyptaconych
dywidend. Wszystkie dane pochodzg z serwisu stooq.pl. Za indeks rynku przyjeto
WIG, a za stopg wolng od ryzyka - stopg procentowag WIBOR 1Y.

Analizy obejmujg okres od 15.10.2007 do 31.03.17, ktory charakteryzowat
si¢ zréznicowana sytuacja na rynku finansowym. W zwiazku z tym caly okres
badawczy zostal podzielony na siedem podokreséw (tabela 1). Wynika to z faktu,
ze wspoczynniki beta sg zazwyczaj niestabilne w czasie i do ich estymacji nalezy
bra¢ okresy krotsze, na co wskazuja m.in. [Bartholdy, Peare 2005]. Dotyczy to
zwlaszcza rynkéw mniejszych i stabiej rozwinigtych, na ktorych obserwuje sie
znaczng dynamike zmian [Tarczynski i in. 2013, s. 50-51]. Rowniez zmieniajaca
si¢ sytuacja rynkowa wplywa na niestabilno$¢ wspotczynnkikéw beta, bowiem
ceny akcji spotek rdznigce si¢ np. wielkoscig lub branzg w odmienny sposob
reagujg na zmieniajacg si¢ koniunkture [Tarczynski i in. 2013, s. 81, 137-176].

Tabela 1. Wyr6znione okresy badania

Symbol okresu i rodzaj Data Liczba obserwacji
tendencji rynkowej rozpoczecia zakonczenia w dniach (%)

B1 - bessa 15.10.2007 31.10.2008 262 11
H1 - hossa 3.11.2008 5.08.2011 693 29
N1 - stagnacja 8.08.2011 5.06.2012 207 9
H2 - hossa 6.06.2012 31.10.2013 351 15
N2 - stagnacja 4.11.2013 30.04.2015 367 16
B2 - bessa 4.05.2015 15.01.2016 177 7
H3 - hossa 18.01.2016 31.03.2017 306 13

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie [Rogowicz 2017, s. 48]

Do badania wybrano spotki, ktore spelniaty dwa kryteria: (1) byty
nieprzerwanie notowane na rynku gtownym w catym horyzoncie badania oraz (2)
nalezaty do portfeli indekséw WIG20, mWIG40 lub sWIG80 w latach 2006-2017
przynajmniej 10-krotnie. Lista spotek uwzglednionych w badaniu zostata
przedstawiona w tabeli 2. Warto zauwazy¢, ze w okresie 2006-2017 zaledwie 7
spotek byto nieprzerwanie uwzglednianych w kompozycji indeksu WIG20 i 6
spotek w przypadku mWIG40, a dla indeksu sWIG80 Zadna ze spolek nie spetnita
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tego warunku. Z drugiej strony, 35 spotek znalazto si¢ w portfelu ktoregokolwiek
z tych indeksow, co wynika z okresowych zmian sktadu indeksow (tabela 2).

Badania wiasnosci statystycznych stop zwrotu przeprowadzono w oparciu
0 testy statystyczne. Na podstawie uzyskanych wynikow stwierdzono, ze stopy
zwrotu z utworzonych portfeli porownywane w tych samych podokresach nie
réznig si¢ istotnie. Natomiast ryzyko jest wyraznie wyzsze dla portfeli
utworzonych ze spotek $rednich tj. nalezagcych do mWIG40 [Witkowska 2019].

Poréwnania oczekiwanych stop zwrotu w dwoch sgsiadujacych ze soba
okresach nie wskazuja na wystgpowanie istotnych réznic z wyjatkiem istotnie
mniejszych zwrotdw w czasie trwania pierwszej bessy w poroOwnaniu z pierwsza
hossa. Roéwniez stopy zwrotu sg istotnie mniejsze od zera jedynie w pierwszym
analizowanym podokresie i to z wyjatkiem portfela utworzonego ze spotek
sWIG80. Widoczne s3 natomiast istotne rdéznice ryzyka w sgsiadujacych
podokresach [Witkowska 2019].

Tabela 2. Lista spotek uwzglednionych w badaniu i ich obecno$é w portfelach indeksow

Liczba wystapien spotek w portfelu indeksu:

Spotki WIG20 Spotki mwWI1G40 Spotki sSWIG80
KGHM 12 (12) | AMREST 12 (12) | DEBICA 11 (10)
MBANK 12 (12) |BUDIMEX 12 (12) | JWCONSTR 11 (11)
ORANGEPL 12 (12) |ECHO 12 (12) |LENTEX 11 (12)
PEKAO 12 (12) [INGBSK 12 (12) |RAFAKO 11 (12)
PGNIG 12 (12) | MILLENNIUM 12 (12) | SNIEZKA 11 (10)
PKNORLEN 12 (12) |ORBIS 12 (12) | COMP 10 (10)
PKOBP 12 (12) | CIECH 11(12) |DOMDEV 10 (12)
LOTOS 11 (12) |EMPERIA 11(11) |FAMUR 10 (11)
ASSECOPOL | 10 (12) |KETY 11(12) |PELION 10 (12)
BZWBK 10 (10) |NETIA 11(12) |POLICE 10 (11)

Liczba Liczba spotek w portfelach indeksow w latach 2006-2016

wystgpief WIG20 mwWI1G40 sSWIG80 przynajmniej w jednym
12 7 6 0 35
11 1 4 5 20
10 2 0 5 10

Uwaga: W nawiasach podano liczbe wystapien danej spotki we wszystkich indeksach.
Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie [Rogowicz 2017, s. 51-52]

BUDOWA MODELU FAMY-FRENCHA

W celu konstrukcji i estymacji modelu F-F nalezy okresli¢ czynniki: SMB
oraz HML. Zatem przeprowadzono klasyfikacj¢ spotek pod wzgledem wielkosci
kapitalizacji oraz relacji wartosci ksiegowej do rynkowej, dzielac je na te o duzej
lub malej kapitalizacji oraz o wysokiej, umiarkowanej i niskiej wartoSci
wspotczynnika BV /MV. Do grupy matych spotek zaklasyfikowano te o wartosci
kapitalizacji ponizej mediany, pozostate za$ okreslono jako duze. Podziat pod




Zastosowanie trojczynnikowego modelu Famy- Frencha ... 121

wzgledem kryterium stosunku wartosci ksiggowej do rynkowej pozwolit
zaklasyfikowaé spotki do trzech grup, ktore utworzylo 30% spotek o najwigksze;j
warto$ci wspotczynnika, 40% o jego sredniej warto$ci oraz pozostate 30% o malej
wartosci. Majgc na celu odwzorowanie faktu opierania decyzji inwestoréw na jak
najbardziej aktualnych danych, dostepnych w danym momencie, reklasyfikacje
spotek do danej kategorii przeprowadzano na koniec kazdego roku. Utworzono
zatem sze$¢ portfeli, ktore ze wzgledu na specyfike przyporzadkowania, w réoznych
latach mogly cechowa¢ si¢ odmienng liczba spotek, co przedstawiono w tabeli 3,
w  ktorej symbole portfeli okreslaja klasyfikacje wg dwoch  kryteriow:
SL (small/low), SM (small/medium), SH (small/high), BL (big/low),
BM (big/medium) i BH (big/high).

Wykorzystujac utworzone portfele, dla kazdego dnia notowan wyznaczono
srednie stopy zwrotu z portfeli, rozumiane jako $rednia arytmetyczna stop zwrotu
wszystkich spotek tworzacych dany portfel. Nastgpnie, na ich podstawie
wyznaczono wartosci czynnikow SMB i HML modelu Famy-Frencha postaci:

SL+SM+SH _ BL+BM+BH

SMB = == - )

HML = SH-IZ-BH _ SL:BL , (3)

gdzie: SL,SM,SH,BL,BM,BH oznaczaja stopy zwrotu z portfeli o okresSlonym
symbolu.

Tabela 3. Liczba spotek w poszczegdlnych portfelach w kolejnych latach

Rok |[SL|SM |SH |BL |BM |BH | Rok | SL |[SM |SH |BL | BM | BH
2007 | 5 4 5 5 8 3 [ 2013 | 4 6 5 6 6 3
2008 | 4 7 4 6 5 4 2014 | 4 5 6 5 7 3
2009 | 4 6 5 5 6 4 | 2015 | 4 6 5 6 6 3
2010 | 5 6 4 5 6 4 | 2016 | 3 7 5 6 5 4
2011 | 3 6 5 6 6 4 2017 | 3 6 6 6 6 3
2012 | 3 7 5 7 5 3

Zrodlo: opracowanie wihasne

Badajac $rednie wartosci wszystkich zmiennych modelu Famy-Frencha dla
kazdego rozpatrywanego podokresu zauwaza sie, ze czynnik HML jest zawsze
ujemny, czyli stopy zwrotu spétek o wysokim wskazniku BV/MV sg §rednio nizsze
niz spotek o niskich wartosciach tego miernika. Widoczne jest tez, ze w okresach
hossy usredniona (po wszystkich obserwacjach i spotkach) premia za ryzyko jest
dodatnia, a w okresach bessy — ujemna (por. [Witkowska 2019]).

WYNIKI ESTYMACJI MODELI JEDNO- | TROJCZYNNIKOWYCH

Modele F-F zostaly oszacowane dla wszystkich wyodrebnionych
podokreséw koniunktury, osobno dla kazdej z 30 rozpatrywanych spotek. We
wszystkich modelach parametry stojace przy premii za ryzyko byly statystycznie
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istotne, natomiast w 104 modelach (na 210 oszacowanych, czyli w 49,5%)
wszystkie zmienne byly statystycznie istotne. Przy czym w 34 modelach (czyli
16,2%) obie dodatkowe (w stosunku do modelu CAPM) zmienne byly
statystycznie nieistotne. Oznacza to, ze w niemal 84% oszacowanych modeli jedna
ze zmiennych SMB lub HML przyczyniata si¢ do lepszego opisu stop zwrotu
badanej spotki w wyrdznionym okresie. Przy czym najwigcej modeli, w ktorych
wszystkie zmienne byly statystycznie istotne zaobserwowano w podokresie H2
i N2 (odpowiednio 20 i 18 modeli na 30 szacowanych w kazdym podokresie),
a najmniej w B2 i H3 (odpowiednio 11 i 12 modeli). Z kolei najwigcej modeli,
w ktorych obie zmienne SMB i HML byly statystycznie nieistotne, odnotowano
w podokresach N1 i B2 (takich modeli bylo odpowiednio 9 i 8 na 30), a najmniej
w H1 i Bl (4. 2 lub 3). Biorgc pod uwage przynalezno$¢ spotek do wyroznionych
indekséw gietdowych, to najwigcej modeli, w ktorych istotne byly wszystkie
zmienne objasniajace bylo wséréd modeli spotek nalezacych do sWIGS0 — 43
modele na 70 oszacowanych, natomiast w przypadku spotek nalezacych do WI1G20
i mWIG40 takich modeli byto odpowiednio 30 i 31 (porownaj tabela 4).

Tabela 4. Informacja o istotno$ci zmiennych SMB i HML oraz wspoétczynnikach
determinacji w oszacowanych modelach Famy-Frencha

Liczba modeli, w ktérych zmienne , .
R? [wszystkic 53 | SMB ‘ HMVIL ‘SMB CHML Model.e spotek Llczbg
Okresy (%) | statystycznie naleza,cycI} mO(’jeI i
istotne sg statystycznie nieistotne C_io portfeli w ktorych
B1 118 12 7 17 3 indekséw wszystkie
a1 3 3’7 16 7 9 > gietldowych zmienne 53
NI [375] 13 15 | 1 9 Re | SRLyseznie
: stotne
H2  |235 18 6 | 10 4 Indeks | gy |
N2 24,6 20 6 8 4 WIG20 | 44,2 30
B2 26,5 11 11 16 8 mWIG40 | 23,4 31
H3 24,2 12 9 13 4 sSWIG80 | 23,2 43
Suma 104 61 79 34 Suma 104

Uwaga: podane wartoéci R? s3 warto$ciami usrednionymi dla modeli oszacowanych dla
poszczegolnych spotek w rozpatrywanych podokresach i portfelach indeksow gietdowych.

Zrédto: opracowanie wlasne

Jako$¢ dopasowania modelu do danych empirycznych opisywana jest przez
wspotczynnik determinacji. Porownujac poszczegdlne okresy badania stwierdzono,
ze relatywnie najlepiej dopasowane byly modele w pierwszej hossie H1
i pierwszym okresie stagnacji N1. Biorgc pod uwage podziat spotek wg ich
przynaleznosci do indeksow gietdowych widoczne jest najwyzsze dopasowanie
(zar6wno minimalne, jak i maksymalne oraz §rednie) wsrod spotek nalezacych do
portfela WIG20 (tabela 4) — maksymalne dla bankow PEKAO (75,9%) i PKOBP
(75,2% maksymalne i 62,9% $rednie), a minimalne dla ORANGEPL (8,7%
minimalne i 25% s$rednie), dla ktdrej zroznicowanie wspotczynnikow determinacji
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w rozpatrywanych siedmiu okresach bylo najwigksze (V=47,7%). Wsrdd spolek
nalezgcych do portfela mWIG40 maksymalng warto§¢ wspélczynnika R?
zaobserwowano dla CIECHu (51,6%), a najwigksza srednig dla MILLENNIUM
(37,2%). Z kolei najnizsze wartoSci minimalne i $rednie osiggnat ORBIS
(odpowiednio 6,2% 1 13,7%), ktory charakteryzowal si¢ najwigksza zmienno$cia
stopnia objasnienia (V=53,2%). W ostatnim z analizowanych portfeli najlepiej
objasnione byty stopy zwrotu spolek JWCONSTR i LENTEX, w przypadku
ktorych maksymalne wartosci R? wyniosty odpowiednio 54,8% i 53,8%.
Jednoczes$nie pierwsza z wymienionych spotek charakteryzowata si¢ najwicksza
srednig warto$cig tego wspolczynnika (36,7%). Najnizsze wartosci wspotczynnika
determinacji odnotowano dla spotki: DEBICA (2,9% minimum i 13,9% $rednie).
Drugg sp6tkg o najnizszym R? jest LENTEX (4,7%), charakteryzujacy si¢ przy tym
najwigksza zmienno$cig stopnia objasnienia stop zwrotu (V=69,3%), w czym
wyprzedza spotke DEBICA (V=68,7%).

Tabela 5. Oceny parametrow modeli Famy-Frencha i CAPM stojacych przy wyréznionych
zmiennych dla portfeli, utworzonych ze spotek nalezacych do réznych indeksow

gieldowych
Modele Famy-Frencha CAPM Famy-Frencha CAPM
Zmienne [ (Rw-Rf) [SMB  [HML (Rw-R) [(Rw-R) [SMB [HML (Rw-Ry)
Okres Portfel W1G20 Portfel mWI1G40
Bl 1,0560| -0,2923| 0,0649| 1,1203| 0,8557| 0,2758| -0,0384| 10,7962
H1 1,1220| -0,2667 0,0269 1,2261 0,7749| 0,2741 0,0232 0,6637
N1 0,9947| -0,1723| -0,0007 1,0331 0,8452 | 0,2497 0,3046 0,8003
H2 1,0369| -0,1576| 0,0265| 1,0946| 0,7695| 0,2262| 0,0543| 0,6899
N2 1,0005| -0,2520| 0,027 1,0779| 0,7995| 0,1918| -0,0367| 0,7322
B2 0,9066| -0,3783| 0,0553| 1,1152| 0,7688| 0,1680| -0,0018| 0,6814
H3 1,0219| -0,2178 0,0590 1,1817 0,8079 | 0,1483 0,1124 0,6937
Portfel sSWI1G80 Caty portfel
Bl 0,9917| 0,8121| 0,0613| 0,8258| 0,9678| 0,2652| 0,0293| 0,9141
H1 0,9584| 0,8139| -0,0138| 0,6351| 0,9518| 0,2738| 0,0121| 0,8416
N1 0,9347| 0,8570| 0,1612| 0,7492| 0,9249| 0,3115| 0,1550| 0,8609
H2 0,8742 0,7422 | -0,0312 0,6055 0,8935| 0,2703 0,0165 0,7967
N2 0,9666 0,8386 0,0849 0,6232 0,9222 | 0,2595 0,0503 0,8111
B2 0,8884| 0,7559| 0,0703| 0,56131| 0,8258| 0,6744| 0,0525| 0,7699
H3 0,8546| 0,1819| 0,0412| 0,3226| 0,8852| 0,2016| 0,0746| 0,7327

Zrédlo: opracowanie wiasne

W celu zbadania ktory z modeli lepiej opisuje stopy zwrotu, na podstawie
tych samych danych (co F-F) oszacowano CAPM. Tabela 5 zawiera wartoSci
parametrow modeli F-F i CAPM, oszacowanych dla 10-sktadnikowych portfeli
utworzonych ze spdtek nalezacych do odpowiednich indekséow w réwnych
udziatach oraz 30-sktadnikowego portfela zawierajacego akcje wszystkich
analizowanych spotek.

Jak mozna zauwazy¢, najwigksze wartosci ocen estymatoroOw parametrow
modeli F-F, stojacych przy premii za ryzyko, obserwuje si¢ dla portfela WIG20,
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a najmniejsze dla mWIG40, aczkolwiek réznice w warto$ciach nie wydajg si¢ by¢
znaczace. W przypadku uwzglednienia zréznicowania stop zwrotu w zaleznosci od
wielkosci firmy, to w przypadku portfela WIG20 parametry sa ujemne dla
wszystkich analizowanych podokresow, podczas gdy dla pozostatych portfeli sa
dodatnie, a najwicksze warto$ci ocen estymatoréw parametru stojacego przy tej
zmiennej obserwuje si¢ dla portfela WIG80. Natomiast zréznicowanie stop zwrotu
wynikajace z réznej relacji wartosci ksiggowej do ceny rynkowej wydaje si¢ miec¢
niewielki wptyw dla wszystkich portfeli. W przypadku CAMP, niemal we
wszystkich 210 modelach bety byty istotnie wigksze od zera z wyjatkiem modeli
estymowanych dla COMP w podokresach B2 i H3, DEBICA i PELION w H3.

Portfel utworzony ze spotek nalezacych do indeksu WIG20 miat charakter
agresywny we wszystkich analizowanych podokresach, przy czym spétki: KGHM,
MBANK, PEKAO i PKOBP charakteryzowaty si¢ betami wickszymi od jednos$ci
we wszystkich modelach, PKNORLEN — we wszystkich okresach z wyjatkiem B2,
BZWBK - z wyjatkiem N1 i H2. PGNIG i LOTOS mialy bety mniejsze od jedno-
$ci w trzech (odpowiednio B1, H1 i N1 oraz B1, N2 i B2), a ASSECOPOLAND
i ORANGEPL — we wszystkich analizowanych okresach. Portfele utworzone ze
spotek z indeksow mWIG40 i sWIG80 mialy defensywny charakter i tylko bank
MILLENNIUM (z mWIG40) miat charakter agresywny we wszystkich okresach,
a parametry beta w modelach oszacowanych dla spotki JWCONSTR (z sWIG80)
byty wigksze od zera w pieciu (na siedem badanych) podokresach.

Tabela 6. Porownanie wartosci skorygowanych wspotczynnikow determinacji dla portfeli

Okres FF | CAPM | rbznica FF | CAPM | roznica
WIG20 mWIG40
Bl 0,5683 0,5219 -8,18% 0,3054 0,2627 -13,99%
H1 0,5454 0,5101 -6,48% 0,2270 0,1739 -23,41%
N1 0,4702 0,4538 -3,41% 0,3201 0,2699 -15,70%
H2 0,3545 0,3293 -7,10% 0,1571 0,1123 -28,53%
N2 0,3621 0,3138 -13,32% 0,1834 0,1329 -27,52%
B2 0,3854 0,3312 -14,07% 0,2042 0,1601 -21,60%
H3 0,3648 0,3405 -6,64% 0,1857 0,1314 -29,26%
Srednia dla portfela WIG20 -8,47% mWIG40 -22,86%
sWIG80 catosé
Bl 0,3613 0,2278 -36,93% 0,4112 0,3375 -17,94%
H1 0,2293 0,1323 -42,21% 0,3341 0,2719 -18,61%
N1 0,3082 0,1698 -44,92% 0,3658 0,2976 -18,64%
H2 0,1725 0,0554 -67,88% 0,2284 0,1656 -27,48%
N2 0,1741 0,0691 -60,34% 0,2398 0,1717 -28,37%
B2 0,1669 0,0669 -59,92% 0,1474 0,1864 26,47%
H3 0,2577 0,0371 -85,59% 0,2345 0,1693 -27,80%
Srednia dla portfela sWIG80 -55,84% calosé -16,05%

Uwaga: réznice to wzgledne udziaty procentowe, ktore zostalty wyznaczone w odniesieniu
do modelu Famy-Frencha, ich ujemne warto$ci oznaczaja lepsze dopasowanie modelu
trojczynnikowego do danych empirycznych niz dopasowanie modelu jednoczynnikowego.
Zrodto: opracowanie whasne
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Warto dodaé, ze zrdznicowanie warto$ci bet dla poszczegdlnych spdlek
W kolejnych probach estymacyjnych byto najmniejsze w przypadku portfela
WIG20 tj. migdzy 24,3% w okresie N2 i 42,5% w N1 (liczone jako wspotczynnik
zmiennos$ci bet). Dla spotek z portfela mWIG40 najmniejsze zréznicowanie
zaobserwowano w okresie Bl 31,9%, a najwicksze w H3 47%, a sWIG80
odpowiednio 36,5% w B1 i 56% w B2.

W dalszych badaniach poréwnano skorygowane stopniami swobody
wspotczynniki determinacji wszystkich modeli wyznaczonych dla poszczegdlnych
spotek. Generalnie w wigkszosci przypadkéw modele trojczynnikowe daja lepsze
dopasowanie do danych empirycznych i tylko w 12 przypadkach (na 210, czyli
5,7%) modele CAPM okazaty si¢ lepsze niz modele Famy-Frencha. Najczgsciej
sytuacja taka miala miejsce w czasie trwania drugiej hossy (3 przypadki na 30)
i dla spotki KGHM i INGBSK (po 3 przypadki na 7).

Z kolei najwigkszag poprawe dopasowania modelu w przypadku
zastosowania modelu trojczynnikowego zaobserwowano dla spotek COMP (4
przypadki na 7) oraz SNIEZKA w 6 przypadkach na 7. Natomiast w 47
przypadkach (na 210, czyli 22%) przyrost stopnia dopasowania modelu Famy-
Frencha w poréwnaniu z CAPM wynosit ponad 50%. Najwiecej takich
przypadkow zaobserwowano w podokresach N2 i H3 (po 12 na 30), a najmniej
w okresach B1, H1 i N1 (po 2 na 30). Bioragc pod uwage najmniejsze przyrosty
skorygowanego wspotczynnika determinacji stwierdzamy, ze w 66 modelach (na
210 par szacowanych modeli, czyli w 31,4%) byly one mniejsze od 10%,
a spolkami o najwickszym podobienstwie R? sg banki PKOBP i PEKAO.
Najwiecej podobnych wartoéci skorygowanych wspotczynnikéw determinacji
odnotowano w podokresie N1 (16 na 30).

Tabela 6 zawiera S$rednie wartosci skorygowanych wspotczynnikow
determinacji wyznaczone dla spotek tworzacych portfele indeksow gietdowych
w badanych podokresach. Potwierdzaja one lepsze dopasowanie modelu
trojezynnikowego do danych empirycznych niz klasyczne modele CAPM. Wynika
z nich réwniez, Zze najwigksze zrdznicowanie stopnia wyjasnienia danych
rzeczywistych przez oba modele ma miejsce w przypadku spoétek nalezacych do
indeksu sWIG80, a najmniejsze dla spotek z indeksu WIG20.

ZAKONCZENIE

Celem badan byta ocena przydatnosci trojczynnikowego modelu Famy-
Frencha do opisu stop zwrotu akcji spotek notowanych na Gieldzie Papieréw
Warto$ciowych w Warszawie. Za model referencyjny przyjeto klasyczny model
wyceny aktywow kapitatowych. Wybor spotek do badania zostat przeprowadzony
w taki sposob, aby zapewni¢ zrdznicowanie analizowanych spolek, przy
jednoczesnym spetnieniu warunku cigglosci notowan w caltym horyzoncie badania
oraz zatozonej minimalnej liczbie wystgpien w kompozycji indeksow WIG20,
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mWIG40 oraz sWIG80. Przyjety horyzont badania obejmowat lata 2007-2017
1 zostal podzielony na siedem podokresow o zroznicowanej sytuacji rynkowe;j.

Uzyskane wyniki pozwalaja sformutowaé nastepujgce wnioski:

e rynkowy czynnik ryzyka ma wigkszy wplyw na stopy zwrotu z portfela niz
czynniki zwigzane z wielkoscia spotki SMB i opierajace si¢ na wskazniku
warto$ci ksiggowej do rynkowej HML;

e wprowadzenie do réwnania dodatkowych czynnikdéw, wynikajacych z analizy
fundamentalnej tj. wielkosci kapitalizacji oraz stosunku wartosci ksiggowej do
warto$ci rynkowej, pozytywnie wplywa na poprawe jakosci dopasowania
modelu;

e poprawe stopnia dopasowania modeli odnotowuje si¢ przede wszystkim dla
spotek matych i $rednich, natomiast w przypadku najwickszych i najbardziej
ptynnych spolek zmiany te sa niewielkie;

e szczegdlnie widoczna jest rdznica w stopniu dopasowania obu modeli do
danych empirycznych w segmencie matych spotek, w ktorym wzgledne roznice
wspotczynnikow determinaciji przewyzszaja 10% w kazdym okresie estymacji
(dla spotek z mWIG40 te roznice s3 mniejsze i wynosza ponad 5%).
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APPLICATION OF FAMA-FRENCH THREE-FACTOR MODEL
AND CAPM TO SELECTED COMPANIES LISTED ON WSE
IN YEARS 2007-2017

Abstract: Presented research aims in evaluation if three-factor model better
describes rates of return than single-factor capital asset pricing model.
Investigation concerns 30 selected companies listed on WSE in years 2007-
2017. The whole period of analysis is divided into seven samples according
to observed market tendency in Poland. Research is conducted for daily rates
of return whereas comparative analysis is provided for portfolios constructed
from companies belonging to stock indexes W1G20, mWIG40 and sWIG80.

Keywords: capital asset pricing model (CAPM), Fama-French three-factor
model, Polish capital market
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Streszczenie: W opracowaniu przedstawiono wykorzystanie analizy skupien
metoda Warda do zobrazowania warunkoéw oferowanych wzgledem matych
i srednich przedsiebiorstw w poszczegdlnych wojewodztwach Polski.
W badaniu wykorzystano dane z Gloéwnego Urzedu Statystycznego.
Wykorzystujac ~ hierarchiczne  procedury  aglomeracyjne  dokonano
grupowania wojewodztw na jednorodne klasy ze wzgledu na zmienne
charakteryzujgce otoczenie jakie stwarza wojewodztwo dla matych i §rednich
przedsigbiorstw. Stworzono réwniez ranking wojewddztw pod wzgledem
atrakcyjnosci dla biznesu.

Stowa kluczowe: analiza skupien, mate i $rednie przedsigbiorstwa, metoda
aglomeracyjna, metoda wzorca rozwoju

JEL classification: C38

WSTEP

Mate i srednie przedsigbiorstwa to sita napgdowa gospodarki. Ich liczebnos¢,
czyli 99,8% wszystkich przedsigbiorstw w Polsce w 2018 roku [Skowronska i in.
2018] i odsetek zatrudnianych przez nie pracownikoéw sprawia, ze sg waznym
elementem gospodarki. Sektor wytworzyt w 2016 roku 49,8% PKB [Skowronska
11in. 2019] 1 zatrudniat 69% pracujacych [Skowronska i in. 2018].

Z tego wzgledu istnieje mnogos$¢ inicjatyw odnoszacych si¢ bezposrednio do
niewielkich biznesow. Aby rozdysponowa¢ $rodki pomigdzy konkretne
przedsigbiorstwa utworzono definicj¢ malego i §redniego przedsigbiorstwa:

https://doi.org/10.22630/MIBE.2019.20.2.13
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Tabela 1. Definicja matego i §redniego przedsigbiorstwa

Typ Liczba ) _
przedsicbiorstwa | zatrudnionych Obrét roczny Bilans roczny

Srednie Ponizej 250 Ponizej 50 milionow Ponizej 43 milionow
euro euro

Mate Ponizej 50 Ponizej 10 milionow Ponizej 10 milionow
euro euro

Mikro Ponizej 10 Ponizej 2 milionow Ponizej 2 milionow
euro euro

Zrodto: opracowanie wlasne

Zatrudniajagc ponizej 250 pracownikéw przedsicbiorstwa staja sie
niezmiernie elastyczne na zmiany i innowacje. Jednoczes$nie ich rozmiar sprawia,
ze silnie odczuwaja nagte wahania koniunkturalne [Skowronska i in. 2017]. Z tego
wzgledu sg swoistym pulsem gospodarki.

Znaczny wplyw na sektor maja decyzje podejmowane przez Unie
Europejska 1 polski rzad. Przedsigbiorcy jako najwigksze utrudnienia w prowa-
dzeniu dziatalnosci wskazuja miedzy innymi  wysokie sktadki ZUS,
skomplikowane przepisy podatkowe, nadmierna biurokracje urzgdnicza, czy
wysokie podatki [Danielak 2017]. Nalezy mie¢ jednak na uwadze, Ze na niewielkie
jednostki gospodarcze wpltywa w duzym stopniu ich bezposrednie otoczenie.
Opftaty za lokal, niedobor specjalistow na rynku, czy konkurencja to czynniki
czesto roznigce si¢ zaleznie od regionu Polski [Ibidem]. Od wielu lat wojewodztwa
nalezace do tak zwanej $ciany wschodniej, czyli wojewddztwa: podlaskie,
podkarpackie, $§wietokrzyskie, lubelskie i warminsko-mazurskie, wypadaja
najstabiej pod wzglgdem rozwoju gospodarczego. Peryferyjny obszar Polski jest
znacznie gorzej rozwinigty ekonomicznie ze wzgledow zardwno historycznych jak
1 sgsiedztwa z krajami nienalezagcymi do Unii Europejskiej. Potozenie obok granicy
unijnej niesprzyja rozwojowi wymiany handlowej. Ponadto tamtejsze kraje
graniczne, czyli Biatoru$, Litwa, czy Ukraina nie naleza do wysoko rozwinigtych
panstw. Mikroregion ten jest uznawany za jeden z najgorzej rozwinigtych w calej
Unii [Polska Wschodnia 2014]. Pafstwo, poprzez dotowanie tego regionu
funduszami pochodzacymi z funduszu panstwa i Unii Europejskiej stara si¢ zatrze¢
tag granice. Polska Agencja Rozwoju Przedsiebiorczosci poza publikacjami
i informacjami dotyczacymi matych i $§rednich przedsigbiorstw posiada osobng
stron¢ internetowg poswigcona Programowi Operacyjnemu Polska Wschodnia
[PARP 2019]. Na stronie dostepne sg informacje dla nowych przedsiebiorcow,
otwierania firm na platformach startowych z pomocg ekspertow, a takze na temat
udzielania ulg w splacie naleznos$ci, czy odnosnie internacjonalizacji
przedsigbiorstwa. Program Operacyjny Polska Wschodnia posiada budzet rowny
9,6 mld zI na lata 2014-2020. Koncentruje si¢ on na poprawie sytuacji w sektorach:
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rynku start-upow, wzornictwa, internacjonalizacji przedsigbiorstw, inwestycji
w innowacje i infrastruktury dla rozwoju [Ibidem].

Celem artykutu bylo zbadanie warunkow oferowanych matym i $rednim
przedsigbiorstwom przez poszczegdlne wojewddztwa Polski. Wyodrgbniono
wojewddztwa cechujace si¢ podobnym otoczeniem dla biznesu, a takze stworzono
ranking. Poprzez analiz¢ zweryfikowane zostanie takze otoczenie przedsicbiorstw
w wojewodztwach tak zwanej §ciany wschodniej na tle pozostatych wojewodztw.

WYKORZYSTANE DANE

Podstawowe informacje

Do analizy warunkow wzgledem matych i S$rednich przedsigbiorstw
w wojewodztwach wytypowano poczatkowo 12 zmiennych opisujacych zjawisko.
Wybor zmiennych do =zbioru cech diagnostycznych oparto na kryteriach
potrzebnych do przeprowadzenia analizy skupien:
— zmiennos$ci — wybrane zmienne powinny by¢ nosnikiem informacji réznicujagcym
badane obiekty, z tego wzgledu obliczono wspotczynnik zmiennosci, eliminujac
cechy, dla ktorych osiggnicte wartosci byty nizsze niz 0,1;
— stopnia skorelowania - silne powigzanie pomig¢dzy analizowanymi cechami
powoduje, ze nie dostarczaja one nowych informacji na temat zjawiska. Obliczono
wspotczynnik korelacji i odrzucono jedna ze zmiennych w przypadku, gdy para
posiadata silng korelacje. Wybdr reprezentanta opieral si¢ na wzgledach
merytorycznych [Ostasiewicz 1998].

W celu ujednolicenia miar zmiennych zdecydowano si¢ na standaryzacje
wedtug wzoru (zob. Balicki [2013]).

Ze wzgledu na podane powyzej kryteria wybrano 7 zmiennych:

e Xi;—dochody na mieszkanca (w ztotowkach; 2018),

e Xz;—sérodki z Unii Europejskiej na finansowanie programoéw i projektow
unijnych na mieszkanca (w ztotowkach; 2018),

o Xz—srodki z budzetu panstwa na wspolinansowanie programow
realizowanych z udziatem s$rodkow z funduszy strukturalnych na
mieszkanca (w ztotowkach; 2018),

e X4 —kredyty i pozyczki krajowe na mieszkanca (w tysigcach ztotych; 2017),

e Xs—przecietny miesigczny dochod rozporzadzalny na osobe (w zlotowkach;
2017),

o Xg—wymeldowania (w celu porownywalno$ci wojewodztw przeliczone na
mieszkanca; 2018),

e X7 —naklady na sektor B+R na mieszkanca (w ztotowkach; 2017).

Dane zostaty pobrane z portalu Gtéwnego Urzedu Statystycznego. Sa to najnowsze

dostepne dane.
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METODA BADAWCZA

Do przeprowadzenia analizy wybrano analize skupien. Skorzystano
z metody aglomeracji. Cechuje si¢ ona lgczeniem w podzbiory podobnych
i rozdzielaniem réznigcych si¢ miedzy soba obiektoéw. Poczatkowo kazdy obiekt
stanowi osobne skupienie. Kolejno taczy sie ze soba obiekty do siebie podobne.
Aby przyporzadkowa¢ element do danej grupy oblicza si¢ odleglos¢ migdzy
obiektami. Kazdy zbior jest roztaczny i niepusty [Balicki 2013]. Ostatecznie
otrzymuje si¢ jedno skupienie zawierajace wszystkie elementy skupien [Stanisz
2007]. W pracy jako sposob badania odleglosci pomigdzy obiektami wybrano
metode Warda. Sposéb ten na podstawie analizy wariancji szacuje odlegtos¢
pomig¢dzy skupieniami. Jego celem jest minimalizacja sumy kwadratow odchylen
w $rodku skupien. W metodzie tej oblicza si¢ btad sumy kwadratow (ESS) wedtug
wzoru (zob. Stanisz [2017]).

Po iteracyjnym laczeniu ze soba obiektow o najnizszym blgdzie sumy
kwadratéw otrzymuje si¢ dendrogram.

Metoda wzorca rozwoju stosowana jest w celu uporzadkowania elementow
opisywanych wielowymiarowo. Zmienne analizowane poprzez porzadkowanie
muszg by¢ mierzone na skali silniejszej od nominalnej. Gdy znajduja si¢ na skali
mocniejszej od porzadkowej nalezy je znormalizowaé, aby byly porownywalne
[Panek i in. 2013]. Przed przystgpieniem do analizy nalezy okresli¢ charakter
zmiennych, to znaczy przydzieli¢ je do stymulant, destymulant, lub nominant
[Ostasiewicz 1998]. W przypadku nominanty nalezy taka zmienng przeksztatci¢ do
postaci stymulanty. Nastepnie ujednolicamy zmienne poprzez standaryzacj¢ lub
unitaryzacje, tworzymy wzorzec i antywzorzec. Wzorzec sklada sie
z maksymalnych wartosci dla danej zmiennej, a antywzorzec z najstabszych jej
warto$ci [Stanimir 2006]. Kolejno oblicza si¢ odlegtos¢ migdzy kazdym obiektem,
a wzorcem za pomocg wzoru (zob. Stanimir [2006]).

Warto$ci odlegtosci dla obiektow sg bazg dla powstania miar rozwoju (M;)™.
M; = _di 1)
0
d;, — odlegtos¢ euklidesowa pomiedzy i-tym obiektem, a wzorcem,

d,— odleglo$¢ euklidesowa pomigdzy wzorcem, a antywzorcem.

Miara ta zawiera si¢ w przedziale [0;1]. Im wyzsza jej warto$¢ tym wyzszy
poziom zjawiska zlozonego.

1 Zrodlo: Stanimir A. (2006) Analiza danych marketingowych. Problemy, metody,
przyktady. [w:] Wydawnictwo AE we Wroctawiu, 122.
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WYNIKI BADAN

Dla zdefiniowanych zestandaryzowanych zmiennych dokonano klasyfikacji
wojewodztw z wykorzystaniem metody Warda.

Rysunek 1. Wyniki analizy skupien metodg Warda

Diagram drzewa
Metoda Warda
Odlegt. euklidesowa

DOLNOSLASKIE
MAELOPOLSKIE I
KUJAWSKO-POMORSKIE
LUBUSKIE
OPOLSKIE
ZACHODNIOPOMORSKIE
PODLASKIE

I
—
—
— I

WARMINSKO-MAZURSKIE
SWIETOKRZYSKIE
PODKARPACKIE

tODZKIE

SLASKIE
WIELKOPOLSKIE
POMORSKIE
MAZOWIECKIE

o
N
N

6 8 10 12
Odlegtos¢ wigz.

Zrédto: opracowanie wlasne z zastosowaniem programu STATISTICA

W badaniu skorzystano z tak zwanej metody tokcia. Zdecydowano si¢ na
przecigcie dendrogramu na poziomie odleglosci wigzania rownej ok.6. Wynikato to
ze skoku jej warto$ci, oraz liczby powstalych w wyniku ciecia skupien. Analiza
wyodrebnita nastgpujagce skupienia:

o | —wojewoddztwa: dolnoslgskie, matopolskie, kujawsko-pomorskie, lubuskie,
opolskie, zachodniopomorskie, podlaskie,

e |l —wojewodztwa: lubelskie, warminsko-mazurskie, swietokrzyskie,
podkarpackie,

o |l — wojewoddztwa: todzkie, $laskie, wielkopolskie, pomorskie,

e |V — wojewodztwo mazowieckie.

Srednie skupien przedstawiono w tabeli 1. Wartoéci zostaly przedstawione
na skali szarosci, ciemne barwy oznaczaja wysokie wartosci, jasne - niskie.
Zmienna nr 6 - wymeldowania jest destymulanta, w jej przypadku wysokie
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warto§ci oznaczono jasnymi barwami, jako niesprzyjajace dla sytuacji matych

1 Srednich przedsigbiorstw.

Tabela 2. Srednie skupien

skupienie 1 skupienie 2 skupienie 3 skupienie 4
371,37 474,13 414,28
18,15 24,76
17,62 19,77
0,55 0,19 0,3

1616,86 1404,93 1364,34

0,25% 0,43% 0,28%
395,35 246,25 296,25

Zrodto: opracowanie wlasne

Mozna zauwazyé, iz wojewddztwo mazowieckie, ktoére pozostato
jednoosobowg podgrupa, znacznie odbiega rozwojem od pozostatych. Dla
zmiennych dochody na mieszkanca ogotem, kredyty i pozyczki krajowe,
przecietny miesieczny dochod rozporzadzalny na osobg, wymeldowania i naktady
na sektor B+R osiagneto najwyzsze warto$ci. Zmienne druga i trzecia, czyli srodki
z UE na finansowanie projektow unijnych i $rodki z budzetu panstwa na
finansowanie programow z udziatem funduszy strukturalnych, posiadaja najnizsze
wartosci. Spowodowane jest to wyrdwnywaniem poziomu rozwoju pomig¢dzy
polskimi wojewodztwami. Fakt ten potwierdzaja najwyzsze wartosci w obu tych
zmiennych w skupieniu trzecim. Skupienie to zgrupowato wojewodztwo lubelskie,
podkarpackie, swietokrzyskie i warminsko-mazurskie, a wiec wojewodztwa $ciany
wschodniej, oprocz wojewoddztwa podlaskiego. Wojewoddztwa te otrzymuja
znacznie wigksza pomoc ze strony panstwa i Unii Europejskiej w celu
ujednolicenia rozwoju w polskich wojewddztwach. Analizujac wyniki mozna dojs¢
do wniosku, ze najlepsze warunki do rozwoju malego i Sredniego biznesu mozna
otrzymaé¢ zakladajac biznes w wojewddztwie mazowieckim, kolejno w woje-
wodztwach skupionych w grupie nr 2, nastgpnie nr 4. Najtrudniejsze warunki
spotka si¢ w wojewddztwach skupienia nr 3. Tendencja jest natomiast opty-
mistyczna, poniewaz dofinansowanie tych regiondw moze wspomoc rozwoj
i poprawe sytuacji w tych regionach. Ze wzgledu na niewielkie rozmiary matych
i $rednich przedsicbiorstw sa one bardzo podatne na sytuacj¢ otoczenia, dlatego
jako pierwsze powinny odczu¢ zmiang. Bedac przyszlym przedsigbiorca nie
posiadajacym kapitatu startowego pomyst startu biznesu w wojewodztwach $ciany
wschodniej moze skutkowaé¢ wyzszym dofinansowaniem na start, co moze
przetozy¢ si¢ w dilugim okresie na wzrost przedsigbiorczosci w tym rejonie.
Problemem moze si¢ natomiast okaza¢ utrzymanie biznesu, ze wzgledu na nadal
odstajacy od pozostatych rozwdj w tym regionie. Moze to skutkowac bezrobociem
strukturalnym i niewielka ilo$cig wykwalifikowanych specjalistow. Widoczne jest
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to w zmiennej wymeldowania. Znacznie wigcej wymeldowan wystepuje
w uznawanych za gorzej rozwinigte skupieniach numer 3 i 4. Zakltadajac, iz spory
odsetek emigrantow to osoby wykwalifikowane, szukajace lepszej pracy nowi
przedsigbiorcy moga napotka¢ problemy ze skompletowaniem profesjonalnej
kadry. Do grupy uznawanej za $cian¢ wschodnig naleza wojewddztwa: lubelskie,
podkarpackie, podlaskie, warminsko-mazurskie i $wigtokrzyskie. Wszystkie te
wojewodztwa, oprocz podlaskiego, zostaly zgrupowane w jedno skupienie.
Wojewodztwo to wedtug danych pierwotnych cechuje si¢ wyzszym dochodem na
mieszkanca, czy stopa bezrobocia. Glgbsza analiza regionu pod katem sektora
pozwolitaby ocenié i sprawdzi¢ przyczyne tego zjawiska.

Aby poszerzy¢ analize zdecydowano si¢ na przeprowadzenie rankingu
wojewodztw metodg wzorca rozwoju z zastosowaniem szerszego zakresu
zmiennych, powigkszonego o odrzucone przy analizie skupien zmienne.
Porzadkowanie nie posiada tych samych zatozen, potrzebnych do jej
przeprowadzenia, dlatego ze wzgledu na waznos¢ tych cech w rozwazaniu
zdecydowano si¢ je uwzgledni¢. W efekcie dodano:

e Xg —naklady inwestycyjne na mieszkanca (w ztotowkach; 2017),
o Xo —stopa bezrobocia (%; pierwszy kwartat 2019),

e Xio — czas poszukiwania pracy (w miesigcach; 2018),

e Xi1 — liczba pracujacych w przedsigbiorstwach do 49 osob (2018),
e X1 —absolwenci uczelni wyzszych na 10 tys. ludnosci (2018).

Zmienne: wymeldowania, stopa bezrobocia i czas poszukiwania pracy
W miesigcach uznano za destymulanty i stworzono ranking widoczny w tabeli 2.
Kazda ze zmiennych zostala tak samo wazona. Warto$ci w tabeli zaokraglono do
dwoch miejsc po przecinku.

Tabela 3. Ranking wojewddztw pod wzgledem sytuacji matych i srednich przedsigbiorstw

Lp. Wojewodztwo Miara rozwoju
1. Dolnoslaskie 0,50
2. Mazowieckie 0,48
3. Pomorskie 0,47
4, Matopolskie 0,47
5. Opolskie 0,42
6. Zachodniopomorskie 0,41
7. Podlaskie 0,40
8. Lodzkie 0,40
9. Wielkopolskie 0,38

10. Podkarpackie 0,36
11. Warminsko-Mazurskie 0,35
12. Lubelskie 0,35
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Lp. Wojewodztwo Miara rozwoju
13. Slaskie 0,32
14. Swigtokrzyskie 0,31
15. Kujawsko-pomorskie 0,29
16. Lubuskie 0,25

Zrbdto: opracowanie wlasne

Najwyzsze wartos$ci osiggnety wojewodztwa dolnoslaskie i mazowieckie,
najnizsze - kujawsko-pomorskie i lubuskie. Wojewoddztwa $ciany wschodniej
zajmuja miejsca W drugiej czesci rankingu. Wyjatkiem, tak jak i w przypadku
analizy skupien, jest wojewodztwo podlaskie bedace w potowie stawki. Wyrdznia
si¢ ono znacznie wyzszym dochodem na mieszkanca od pozostatych wojewddztw
$ciany wschodniej. Wojewodztwo mazowieckie, ze wzgledu na wysoki rozwoj
gospodarczy, nie otrzymuje znacznych funduszy ze skarbu panstwa, czy Unii, sg
one kierowane w rejony o nizszym poziomie rozwoju. Z tego wzgledu
wojewoddztwo dolnoslaskie znacznie zyskato w rankingu przedstawionym w tabeli
3. Jest ono potaczeniem do$¢ wysokiego rozwoju gospodarczego i wyzszych
dotacji, jakie moga otrzymaé przedsigbiorcy. Wojewoddztwa zajmujace dwa
ostatnie miejsca - kujawsko-pomorskie i lubuskie otrzymujg jedne z najnizszych
dofinansowan ze Skarbu Panstwa na wspoétfinansowanie programéw z udziatem
funduszy strukturalnych. Lubuskie ponadto posiada zdecydowanie najnizszg liczbe
absolwentow uczelni wyzszych na 10 tys. mieszkancow- 39, gdzie §rednia krajowa
to 91,44. Wyniki te wptynely na pozycje w rankingu tych wojewodztw.

PODSUMOWANIE

W oparciu o przeprowadzong analizg skupien mozna stwierdzi¢, iz nadal
wystepuje niewielka dysproporcja pomiedzy czterema wojewodztwami tak zwanej
sciany wschodniej (podkarpackie, lubelskie, warminsko-mazurskie, §wietokrzys-
kie), a pozostatymi wojewddztwami Polski. By¢ moze intensywne inwestowanie w
ten mikroregion poprawi sytuacje ekonomiczng co niemal natychmiastowo odbije
si¢ na sytuacji matych i $rednich przedsi¢biorstw. W tej analizie znacznie wybija
sie¢ wojewodztwo mazowieckie. Majac w swoich granicach stolice przyciaga
zagranicznych inwestoréw, a takze studentow studiujacych na jednych z najlep-
szych uczelni w kraju.

Rangowanie wojewodztw potwierdzilo powyzsze wnioski, lokujac
wojewodztwo mazowieckie na drugim miejscu i cztery wojewodztwa $ciany
wschodniej w drugiej potowie stawki. Rozszerzenie zakresu zmiennych i zmiana
metody analizy nieznacznie zmienita jej wynik. Pierwsza lokate osiggneto
wojewodztwo dolno$laskie, a ostatnie dwa =zajely wojewodztwa kujawsko-
pomorskie i lubuskie. Moze si¢ to wigza¢ ze znacznie wyzszymi srodkami
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przeznaczanymi na rozwoj tak zwanej S$ciany wschodniej i niewielkimi dla
wojewddztwa mazowieckiego.

Przeprowadzona analiza potwierdzita, iz wystepuje dysproporcja pomiedzy
wojewodztwami Polski. Widoczny jest znaczny interwencjonizm ze strony
panstwa majacy na celu wyrownanie rozwoju w poszczegdlnych wojewodztwach.
Scentralizowane decyzje panstwa starajg si¢ nakloni¢ przedsigbiorcow do
zaktadania przedsigbiorstw w regionach wschodnich. Regiony te jednak nadal nie
zachecaja wystepujaca tam stopa bezrobocia, czy dochodem na osobe.
W konsekwencji wysoka jest liczba wymeldowan. Moze to by¢ zagrozeniem dla
znalezienia kadry profesjonalistow przez zachgconych inicjatywami na start
przedsigbiorcow.
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A COMPARATIVE ANALYSIS OF CONDITIONS OFFERED
FOR SMALL AND MEDIUM ENTERPRISES
IN THE POLISH VOIVODESHIPS

Abstract: The study presents the use of cluster analysis using the Ward
method to illustrate the conditions offered for small and medium enterprises
in individual Polish voivodeships. The study used data from the Central
Statistical Office. Using the hierarchical agglomeration procedures, the
voivodeships were grouped into homogeneous classes due to the variables
characterizing the environment that the voivodeship creates for small and
medium enterprises. A ranking in terms of attractiveness for business was
also created.

Keywords: cluster analysis, comparative analysis, small and medium
enterprises, development pattern method, agglomeration method

JEL classification: C38
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Streszczenie: Intensywno$¢ handlu na rynkach akcji charakteryzuje sig
wyrazng $roddzienng sezonowoscig. W przypadku rynkoéw europejskich na
ksztalt tej sezonowosci wplyw maja publikacje informacji dotyczacych
gospodarki USA. W artykule zostang zaprezentowane wyniki badan
oddziatywania tych publikacji na $réddzienna sezonowo$¢ wolumenu
obrotow oraz zmienno$ci cen akcji spotki KGHM w latach 2001-2016.
Analiza dotyczy zardwno sily, jak i dtugosci oddziatywania pojawiajacych
si¢ nowych, waznych informacji.

Stowa kluczowe: ogloszenia danych makroekonomicznych, dane
sroddzienne, zmienno$¢, sroddzienna sezonowosé

JEL classification: G14, E44

WSTEP

Silny i istotny wptyw gospodarki na rynki kapitatowe nie podlega dyskusji.
Poniewaz stan gospodarki moze by¢ opisany za pomocg ré6znych wskaznikow, stad
liczne prace empiryczne, w ktorych probowano zbada¢ site 1 kierunek
oddziatywania wartosci tych wskaznikow na ceny akcji i zachowanie indeksow
gietdowych. W zwiazku z duzym znaczeniem dla inwestorow informacji o stanie
gospodarki mozna roéwniez rozwaza¢ wpltyw samego faktu publikacji wartosci
wskaznikéw makroekonomicznych na ceny akcji. Ze wzglgdu na swa wage, tego

! Publikacja finansowana przez Akademi¢ Gorniczo-Hutnicza im. Stanistawa Staszica
w Krakowie (dotacja podmiotowa na utrzymanie potencjatu badawczego).
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typu publikacje powinny wzbudza¢ wsrod inwestorow duze zainteresowanie i ich
pojawienie si¢ powinno znajdowa¢ odzwierciedlenie na rynkach kapitatlowych.

Z uwagi na potozenie geograficzne, na ceny akcji na gietdach w Europie
najsilniej oddzialuja publikacje danych opisujacych gospodarke Stanow
Zjednoczonych. Wynika to z faktu, ze informacje te pojawiaja si¢ w trakcie trwania
fazy cigglej notowan. Oczywiscie sita ich oddzialywania wynika rowniez
z istotnos$ci znaczenia sytuacji w USA dla rynkow finansowych na calym $wiecie.

Dotychczasowe badania [m.in. Harju i Hussain 2011; Gurgul i Wojtowicz
2014, 2015; Begdowska-Sojka 2010] pozwolity wustalic, ze publikacje
amerykanskich danych makroekonomicznych istotnie i silnie oddziatuja na
sroddzienne stopy zwrotu i ich zmiennos$¢ na gietdach w Europie, w szczegolnosci
na GPW w Warszawie. Ich pojawienie si¢ wywotuje istotne zmiany ceny oraz
wzrost zmienno$ci. Na skutek zmian intensywnosci handlu na poczatku i na koncu
sesji obserwowana jest podwyzszona zmienno$¢ cen akcji. Najnizsza zmienno$¢
wystepuje W $rodkowej fazie sesji. Natomiast m.in. [Harju i Hussain 2011]
pokazali, ze tuz po publikacji danych makroekonomicznych z USA widoczny jest
gwaltowny wzrost zmiennos$ci na rynkach europejskich. Podwyzszona zmiennos$¢
obserwowana jest rowniez w czasie, gdy rownoczes$nie z europejskimi, otwarte sa
gieldy w USA.

Dotychczasowe badania prowadzone byly glownie z wykorzystaniem
sroddziennych danych dotyczacych indeksow lub dotyczyly stosunkowo krétkiego
okresu czasu. Ponadto, zwykle prowadzone badania dotyczyly reakcji tuz po
publikacji danych i nie dotyczyty sity istotnego oddziatywania.

W tym artykule zostanie zaprezentowane badanie oddzialywania publikacji
wybranych wskaznikow opisujacych stan gospodarki USA na zmienno$¢
$roddziennych stop zwrotu akcji KGHM oraz wolumen obrotu w okresie od
poczatku 2001 do konca 2016. Spotka KGHM zostata wybrana nieprzypadkowo.
Jest ona jedng z najwigkszych i najwazniejszych spolek notowanych na GPW
w Warszawie. Ponadto, jest ona notowana na GPW od 10 lipca 1997, a transakcje
jej akcjami naleza do jednych z najczgséciej zawieranych w calym badanym okresie.
To gwarantuje, ze pojawiajaca sie nowa informacja powinna szybko znalez¢
odzwierciedlenie w ich cenie, a uzyskane wyniki nie beda znieksztatcone przez
negatywny wplyw efektow mikrostruktury rynku.

W artykule zbadana zostanie nie tylko sita oddziatywania na zmienno$¢ i na
wielkos¢ obrotow publikacji danych makroekonomicznych z USA, ale rowniez
czas, w jakim taki istotny wplyw jest obserwowany.

Okreslenie sily i dtugosci oddzialywania publikacji amerykanskich danych
makroekonomicznych ma duze znaczenie m.in. przy badaniu wlasnosci
i konstrukcji modeli opisujacych s$roddzienne stopy zwrotu. Jest to istotne
zwlaszcza w przypadku stosowania modeli i testow zaktadajacych np. stalos¢
wariancji stop zwrotu [por. m.in. Gurgul i Wojtowicz 2014].
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WYKORZYSTANE DANE | METODY BADAWCZE

Badanie zostanie przeprowadzone z wykorzystaniem 5-minutowych stop
zwrotu KGHM z okresu od poczatku 2001 do konca 2016. Rozwazane beda tylko
stopy zwrotu pochodzace z fazy ciaglej notowan, tzn. z wylaczeniem tzw. stop
zwrotu overnight opisujacych zmiany ceny akcji pomiedzy zamknigciem,
a otwarciem nastgpnej sesji. Jako miara wielkosci obrotéw zostanie zastosowany
logarytm naturalny wolumenu obrotow w kolejnych S5-minutowych okresach
w czasie fazy ciaglej notowan.

Poniewaz celem pracy jest ocena sity i dtugosci oddzialywania informacji
makroekonomicznych z USA, to na podstawie wynikéw dotychczasowych badan,
m.in. [Andersen i Bollerslev 1997; Harju i Hussain 2011; Gurgul i Woéjtowicz
2014, 2015] wybranych zostato trzynascie wskaznikow opisujgcych rozne aspekty
amerykanskiej gospodarki:

e wskaznik cen towarow i ustug konsumpcyjnych (CPI),

e wskaznik cen dobr produkcyjnych (PPI),

¢ liczba miejsc pracy w sektorach pozarolniczych (NFP),

e liczba nowych wnioskow o zasitek dla bezrobotnych (1JC),

o liczba rozpoczetych budow doméow (HS),

o sprzedaz nowych doméw (NHS),

e sprzedaz istniejagcych doméw (EHS),

o produkt krajowy brutto (GDP),

e sprzedaz detaliczna (RS),

e produkcja przemystowa (IP),

e zamowienia na dobra trwate (DGO),

e indeks ISM dla amerykanskiego sektora produkcyjnego (ISM),
e wskaznik zaufania konsumentéw wg Conference Board (CCI).

Oceniajac wptyw jaki mogg mie¢ publikacje tych wskaznikoéw nalezy wzigé
pod uwage nie tylko ich znaczenie w opisie sytuacji gospodarczej w USA, ale
rowniez to, czy publikowane warto$ci zawierajag nowg informacj¢ dla inwestorow.
Wszystkie rozwazane wskazniki z wyjatkiem IJC, publikowane sg co miesigc
i zwykle ich warto$¢ dotyczy miesigca poprzedniego. Istotnym wyjatkiem sa
publikacje informacji o produkcie krajowym brutto (GDP), gdzie w kolejnych
miesigcach pojawiajg si¢ kolejne przyblizenia PKB z ostatniego kwartahu.
Z drugiej strony, 1JC jest publikowany zwykle w kazdy czwartek i opisuje sytuacije
na rynku pracy w poprzednim tygodniu.

Wigkszos¢ z wybranych wskaznikow (tzn. CPI, PPI, NFP, 1JC, HS, GDP,
RS i DGO) jest publikowana o 8:30 EST?. Z kolei informacje o NHS, EHS, ISM,

2 EST (Eastern Standard Time) - Standardowy Czas Wschodni. Jest to strefa czasowa,
w ktorej znajduje si¢ wschodnie wybrzeze USA (w tym Nowy Jork). CET (Central
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CCI sa publikowane o 10:00 EST. Tylko ogtoszenia IP pojawiaja si¢ o 9:15 EST.
Terminom tym odpowiadajg zwykle godziny 14:30, 16:00 i 15:15CET®.

Nalezy jednak zaznaczy¢, ze nie wszystkie publikacje wspomnianych
powyzej wskaznikow beda brane pod uwage w zaprezentowanym badaniu.
Poniewaz cenotwodrczy charakter maja tylko nieoczekiwane informacje, to
uwzglednione w badaniu zostang tylko te sposrdd publikacji wskaznikow, ktore
zawieraly wiadomo$ci odmienne od oczekiwan inwestorow. Oczekiwania te
zostaly oszacowane na podstawie warto$ci konsensusu opublikowanego przez
agencj¢ Bloomberga kilka dni przed planowanym terminem ogloszenia
poszczegdlnych wskaznikow makroekonomicznych. Jako nieoczekiwane zostaly
zaklasyfikowane wszystkie publikacje, w ktérych oglaszana warto$¢ wskaznika
roznita si¢ od konsensusu.

Jedng z bardziej popularnych metod estymacji i opisu $roddziennej
sezonowos$ci zmiennosci jest zastosowanie elastycznej formy Fouriera (FFF) [por.
Andersen i Bollerslev 1997]. Przyjmijmy, ze sesja jest podzielona na N 5-
minutowych podokreséw, a 5-min logarytmiczna stope zwrotu R., obliczong
w n-tym okresie dnia t mozemy zapisa¢ w postaci:

o,

Rip = E(Rt,n) + St,nf;;, Zin (1)
gdzie innowacje Z;, sg i.i.d.(0,1), o:/VN jest czynnikiem opisujacym wplyw
zmiennos$ci danych dziennych na $roddzienng zmiennos¢, a s;, opisuje wartos¢
sroddziennej sktadowej cyklicznej zmiennosci w n-tym okresie. Wtedy podstawa
elastycznej formy Fouriera jest zatozenie, ze sktadowa Ins;, jest suma trendu
kwadratowego 1 pewnej liczby czynnikow rozwinigcia Fouriera uzupeliong
o dodatkowe sztuczne zmienne i mozna ja estymowac z modelu:

B =Rl g s n2+i/11(t )+
n——m——=¢ — — n
(6./VN) NN, LT
P
2mp . (2mp
+Z (66,1, cos (Tn> + 8 p sin (Tn)) + & n 2
p:

gdzie N; i N, sg stalymi normujacymi, p jest rzedem rozwiniecia w szereg
Fouriera, R jest $rednig 5-min stép zwrotu, &, jest oszacowaniem dziennego
warunkowego odchylenia standardowego (np. z modelu GARCH), a I, (t,n) sa
sztucznymi zmiennymi zero-jedynkowymi opisujacymi m.in. wplyw publikacji
amerykanskich danych makroekonomicznych. Parametry modelu (1) mozna

European Time) — Czas Srodkowoeuropejski. Wigkszo$¢ godzin w tym artykule bedzie
podawanych jako czas srodkowoeuropejski.

3 Ze wzgledu na rézne terminy przechodzenia w USA i Europie z czasu letniego na
zimowy i odwrotnie, terminy te mogg ulec przesunieciu o jedng godzine.
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estymowa¢ za pomoca MNK, jednak ze wzgledu na heteroskedastycznos¢
i autokorelacje reszt, w badaniu ich istotno$ci wykorzystane zostang odporne
estymatory macierzy wariancji-kowariancji Neweya-Westa [Newey i West 1987].
W analogiczny sposob bedzie estymowana sktadowa deterministyczna
sréddziennych obrotow, z tym, ze w tym przypadku lewa strona (2) bgdzie rowna
logarytmowi 5-minutowego wolumenu skorygowanego o prognozg¢ logarytmu
wolumenu dla danych dziennych.

Kluczowym elementem badan zaprezentowanych w tym artykule bedzie
odpowiedni dobor sztucznych zmiennych [ i analiza istotnosci parametréw Ay.
W celu odpowiedniego ujecia wplywu informacji z USA na zmienno$¢
$roddziennych stop zwrotu rozwazane bedg nastgpujace sztuczne zmienne zero-
jedynkowe:

e Iyysg - opisujaca wplyw otwarcia gield w USA; przyjmuje ona wartos$¢ 1
poczawszy od 15:30, az do konca sesji w dniach otwarcia gietdy w Nowym
Jorku,

o l,a(D), ..., Lysk(12) - opisujace wptyw publikacji poszczegdlnych wskazni—
kow (indeks wsk) w ciagu godziny po ich ogloszeniu (tzn. w 12 okresach o
dlugosci 5 minut). Kazda ze zmiennych przyjmuje wartos¢ 1 w danym 5-
min okresie po publikacji wskaznika, np. zmienna I;pp(4) jest rowna 1
pomiedzy 15 a 20 minutg po terminie publikacji informacji o PKB Stanéw
Zjednoczonych.

Oprécz zmiennych opisanych powyzej, w modelu (2) uwzglednione zostang
réwniez zmienne opisujace potencjalny efekt dnia tygodnia. Dodatkowo, w celu
uniknig¢cia niekorzystnego wptywu wzrostu zmiennosci na poczatku i na koncu
sesji estymacja modelu (2) zostanie przeprowadzona z wylaczeniem danych
Z pierwszych 15 minut i ostatnich 15 minut fazy ciggtej*.

WPLYW OGLOSZEN NA ZMIENNOSC

Na podstawie 5-minutowych stop zwrotu KGHM z okresu od 2 stycznia
2001 do 31 grudnia 2016 wyestymowano parametry regresji (2) uwzgledniajace;j
sztuczne zmienne opisane powyzej. Na podstawie kryterium informacyjnego
Akaike wybrany zostat model z P =3. Jako przyklad, na rysunku 1
zaprezentowano wykres oszacowanych w ten sposob warto$ci sktadowej
sezonowej s;, W dniach 17-21 listopada 2011. Wtedy miaty miejsce publikacje
odbiegajacych od oczekiwan wartosci nastgpujacych wskaznikow:

o 18 listopada: PPI (godz. 14:30),

4 W procesie estymacji nalezy oczywiscie uwzgledni¢ zmiany harmonogramu sesji, ktore
miaty miejsce na GPW kilka razy w calym badanym okresie.
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e 19 listopada: CPI i HS (godz. 14:30),
e 20 listopada: IJC (godz. 14:30), EHS (godz. 16:00).

W kazdym dniu mozna o 15:30 zaobserwowa¢ wzrost zmiennos$ci stop
zwrotu KGHM wywotany otwarciem gietdy w Nowym Jorku. Ponadto, w dniach
publikacji wskaznikéw makroekonomicznych widoczny jest ich wyrazny wplyw na
sktadowg deterministyczng zmienno$ci. W zaleznosci od publikowanego
wskaznika, gwaltowny wzrost zmienno$ci tuz po ogloszeniu wystepuje razem
z mniejszymi lub wigkszymi wahaniami widocznymi w kolejnych 5-minutowych
okresach.

Uzyskane w wyniku przeprowadzonej estymacji oszacowania trendu
kwadratowego i rozwini¢cia Fouriera w (2) okazaly si¢ istotne. Istotny na poziomie
1% jest rowniez parametr przy zmiennej Iyysg. Jego wartos¢ (0,46) wskazuje, ze
otwarcie gieldy w Nowym Jorku powoduje S$redni wzrost odchylenia
standardowego 5-min stop zwrotu KGHM o ok. 30%.

Rysunek 1. Skladowa deterministyczna s, , $§roddziennej sezonowosci zmiennosci stop
zwrotu KGHM w dniach 17-21 listopada 2011
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Zrodto: obliczenia wlasne

Z punktu widzenia celu tego artykutu kluczowa jest jednak analiza wartosci
i istotno$ci parametréw stojgcych przy zmiennych opisujacych oddziatywanie
publikacji danych makroekonomicznych. Poniewaz nie wszystkie sposrod tych 156
zmiennych okazaly sie istotne, to w celu uproszczenia analizy uzyskanych
wynikéw, w tabeli 1 zebrane zostaly najwazniejsze informacje. Zaprezentowane
zostaly w niej wartosci istotnych (na poziomie 1%) parametrow stojacych przy
zmiennych [, (1), tzn. opisujacych zmiany wariancji w pierwszych pigciu
minutach po publikacji. W trzeciej kolumnie podany zostat czas nieprzerwanego
istotnego oddziatywania publikacji poszczegolnych wskaznikéw. Ze wzgledu na
to, ze dla kazdego ze wskaznikow rozwazanych bylo tylko 12 sztucznych
zmiennych I,,,5, to 0Szacowanie to jest z gory ograniczone do 60 minut.
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Tabela 1. Sita reakcji zmiennosci stop zwrotu KGHM i czas oddzialywania publikacji
wskaznikow makroekonomicznych

Wskaznik | Wartos¢ I,,s, (1) Czas o(s\jla?é})fwama
CClI 1,23 15
DGO 1,11 10
ISM 1,20 5
1JC 1,30 60
NFP 2,53 25
GDP 1,71 10
RS 1,16 5

Zrodto: obliczenia wilasne

Na podstawie wynikéw zamieszczonych w tabeli 1 mozna stwierdzi¢, ze
w calym badanym okresie istotny wzrost zmienno$ci w ciagu pierwszych pieciu
minut po publikacji wywotuja nieoczekiwane informacje dotyczace siedmiu
sposrod rozwazanych wskaznikow. Sg to informacje o: rynku pracy (NFP i 1JC),
produkcie krajowym brutto (GDP), sprzedazy detalicznej (RS), zamowieniach na
dobra trwate (DGO) oraz wskaznik aktywnosci w przemysle (ISM) i wskaznik
nastrojow konsumentow (CCI). Przeprowadzona analiza §roddziennej sezonowosci
pokazuje rowniez, ze w calym badanym okresie nieistotny wplyw na zmiennos¢
stop zwrotu KGHM miaty informacje o typowych wskaznikach inflacji (CPI i PPI),
a takze informacje z rynku mieszkan (HS, NHS, EHS).

Najsilniejsza reakcje inwestoréw przejawiajaca sie prawie trzyipotkrotnym
wzrostem odchylenia standardowego, wywotuja publikacje liczby miejsc pracy
w sektorach pozarolniczych. Na podstawie dotychczasowych wynikow [m.in.
Andersen i in. 2007; Gurgul i Wojtowicz 2014, 2015; Suliga i Wojtowicz 2013] ten
wynik nie jest zaskoczeniem, gdyz publikacje NFP s3 jednymi z najsilniej
oddziatujacych na inwestoréw informacji o stanie gospodarki USA. Wynika to
z tego, ze warto§¢ NFP jest czescig ,,Raportu o zatrudnieniu”, ktory jest
publikowany zwykle w pierwszy piatek miesigca i opisuje rynek pracy w USA
W miesigcu wczesniejszym. Jest to, wiec pierwsze powazne opracowanie dotyczace
aktualnej sytuacji makroekonomicznej USA. Wartosci kolejnych wskaznikow,
m.in. GDP, inflacji itp., sg publikowane dopiero w okolicy polowy miesigca i moga
by¢ juz czesciowo prognozowane na podstawie znajomosci informacji o rynku
pracy. Niezaleznie jednak od tego, te pozniejsze publikacje rowniez wywoluja
istotny wzrost zmiennosci cen akcji KGHM. Przyktadowo, informacje o kolejnych
przyblizeniach wartosci produktu krajowego brutto wywoluja w ciggu pierwszych
5 minut ponad dwukrotny wzrost odchylenia standardowego stop zwrotu KGHM.

Inwestorzy zwracaja rowniez uwage na publikowane co tydzien informacje o
liczbie nowych bezrobotnych (IJC). Dzieje si¢ tak niezaleznie od duzego
zaszumienia tych warto$ci wynikajacego wilasnie z cotygodniowego charakteru
publikacji.
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Oprocz sity oddziatywania publikowanych wskaznikéw na zmiennos$¢ stop
zwrotu wazne jest, by okresli¢, jak dlugo pojawiajace si¢ informacje powoduja
istotne zmiany. Wyniki z ostatniej kolumny tabeli 1 wskazuja, ze w zaleznos$ci od
wskaznika istotny wplyw na zmienno$¢ trwa od 5 minut (RS i ISM) az do godziny
(UC). W przypadku NFP ta istotno$¢ (na poziomie 1%) jest widoczna
nieprzerwanie przez pierwsze 25 minut. Jezeli jednak rozwazymy istotno$¢ na
poziomie 5%, to mozna jg zaobserwowac az do 45 minut po publikacji.

W przypadku wigkszosci wskaznikow, tych publikowanych o 14:30, badanie
dtugosci oddziatywania ich publikacji z konieczno$ci musi by¢ ograniczone do 60
minut. Po tym czasie, tzn. o 15:30, gdy rozpoczyna si¢ sesja w Nowym Jorku,
wplyw ten jest zakldcony przez wtorne sygnaly powstajace w wyniku obserwacji
reakcji inwestorow na amerykanskim rynku akcji.

Aby doktadniej zaprezentowac zmiany sily oddziatywania nieoczekiwanych
informacji zawartych w amerykanskich danych makroekonomicznych w kolejnych
minutach po ich publikacji, na rysunku 2 przedstawiono warto$ci parametrow przy
zmiennych Iypp(1), ..., Iypp(12) oraz I;;c(1),...,1;;c(12). Jak juz wczesniej
wspomniano warto$ci te opisujg zmiany wariancji stop zwrotu KGHM w kolejnych
5-minutowych okresach po publikacji.

Na tej podstawie mozna zauwazy¢ powolne ostabianie powstatego impulsu.
Niezaleznie jednak od tego (tam, gdzie zmiany sg istotne, CO najmniej na poziomie
5%) publikowane informacje powoduja wzrost zmienno$ci. W przypadku NFP,
nawet po 25 minutach od terminu ogloszenia obserwujemy prawie dwukrotny
wzrost odchylenia standardowego stop zwrotu. Z kolei publikacje wartosci 1JC
powoduja, ze nawet po godzinie od publikacji odchylenie standardowe stop zwrotu
KGHM jest podwyzszone o ok. 30%.

Rysunek 2. Sita oddziatywania publikacji IJC i NFP w kolejnych 5-minutowych okresach

——1C —¥— NFP

Zrbdlo: opracowanie wlasne



146 Tomasz Wojtowicz

WPLYW OGLOSZEN NA ZMIENNOSC

Estymacja elastycznej formy Fouriera dla wolumenu obrotow pozwolita
potwierdzi¢ istotny wplyw otwarcia rynkoéw akcji w USA na intensywnos$¢ handlu
na GPW w Warszawie. W dniach otwarcia NYSE obserwowany jest od 15:30
wzrost wielkosci obrotow akcjami KGHM $rednio o ok. 30%.

W tabeli 2, podobnie jak wczesniej, zebrane =zostaly wartosci
wspotczynnikoéw przy zmiennych I, (1) istotnych, co najmniej na poziomie 5%,
chociaz zdecydowana wickszo$¢ z nich jest istotna na poziomie 1%. Trzecia
kolumna zawiera informacje o czasie istotnego oddziatywania tych publikacji na
wielko$¢ obrotow akcjami KGHM.

Uzyskane wyniki wskazuja, ze istotny wzrost wolumenu obrotow
wywotywany jest przez wigksza liczb¢ wskaznikow niz miato to miejsce
w przypadku zmiennosci. Oprocz wskaznikow wymienionych w tabeli 1 istotny
wzrost zmiennos$ci wywotujg publikacje informacji o produkcji przemystowej (IP),
rozpoczgtych budowach domow jednorodzinnych (HS) i wskazniku cen dobr
produkcyjnych (PPI). Niemniej jednak, najsilniejsze zainteresowanie inwestorow
powoduja publikacje liczby miejsc pracy w sektorach pozarolniczych (NFP).
W pierwszych 5 minutach po ogloszeniu powoduja one blisko siedmiokrotny
wzrost wolumenu. Co wiecej, istotnie podwyzszone obroty wywotane tymi
publikacjami utrzymujg si¢ przez 55 minut. Porownujac wykresy przedstawione na
rysunku 3 mozna zauwazy¢, ze oddzialywanie publikacji wskaznikow
makroekonomicznych prawie catkowicie zanika po 60 minutach niezaleznie od
swojej pierwotne;j sity.

Tabela 2. Sita reakcji sroddziennej wielkosci obrotéw akcji KGHM i czas oddziatywania
publikacji wskaznikdw makroekonomicznych

Wskaznik Wartodé L, (1)  |S7 "(‘m‘}‘g‘”‘"‘“‘a
CClI 0,53 5
DGO 0,92 5
HS 0,58 25
P 0,41 5
ISM 0,58 5
13C 0.74 50
NFP 1,93 55
PPI 0,67 5
GDP 132 10
RS 0,69 5

Zrodto: obliczenia whasne
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Rysunek 3. Sita oddziatywania publikacji IJC, NFP i GDP na wolumen w kolejnych
5-minutowych okresach

25

2

—— IC —&— NFP —X%— GDP

Zrodlo: obliczenia wiasne
PODSUMOWANIE

Zaprezentowane w tym artykule badanie oddziatywania publikacji
wybranych wskaznikow makroekonomicznych opisujacych gospodarke USA
pokazalo, ze te informacje maja istotny wplyw na $roddzienng zmienno$¢ stop
zwrotu KGHM. Co wigcej, w przypadku niektérych z rozwazanych ogloszen (np.
NFP Iub 1JC) ten istotny wptyw, tzn. podwyzszona zmienno$¢, utrzymuje si¢ przez
dluzszy czas po terminie publikacji. Analogiczny, istotny wptyw, publikacje tych
wskaznikéw majg na wolumen obrotéw akcjami KGHM. W tym przypadku
rowniez najsilniej i najdtuzej oddziatuja nieoczekiwane informacje o liczbie
nowych miejsc pracy w sektorach pozarolniczych (NFP). Uzyskane wyniki majg
duze praktyczne znaczenie dla modelowania $roddziennych stop zwrotu.
Gwaltowne zmiany wariancji i wolumenu obrotéw powinny zosta¢ uwzglednione
przy konstrukcji odpowiednich modeli lub w testach wykorzystujacych dane
sroéddzienne.
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THE IMPORTANCE OF INFORMATION
FROM THE US ECONOMY FOR INTRADAY SEASONALITY.
EVIDENCE FOR KGHM

Abstract: Intensity of trading on stock markets is characterized by a visible
intraday seasonality pattern. In the case of European markets, this seasonality
is strongly influenced by announcements of information about the US
economy. In this paper we study the impact of these publications on intraday
seasonality of trading volume and volatility of KGHM returns in the period
from 2001 to 2016. The analysis concerns both the strength and the length
of the impact of new, important information.

Keywords: macroeconomic news announcements, intraday data, volatility,
intraday seasonality
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