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OCENA SYTUACJI NA LOKALNYM RYNKU PRACY
Z. WYKORZYSTANIEM METOD WIELOWYMIAROWEJ
ANALIZY POROWNAWCZEJ

Piotr Adamczyk
Katedra Ekonomii i Polityki Gospodarczej
Szkota Gléwna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie
piotr_adamczyk@sggw.pl

Streszczenie: W artykule przedstawiono wyniki analizy poréwnawczej stanu
rynku pracy w powiatach wojewodztwa mazowieckiego z wykorzystaniem
zmiennej syntetycznej. Na podstawie warto$ci zmiennej syntetycznej
sporzadzono ranking powiatow, a nastgpnic wyodrgbniono grupy
typologiczne sktadajace si¢ z jednostek o podobnej sytuacji na rynku pracy.
Stwierdzono, ze zmienna syntetyczna pozwala rzetelniej niz stopa bezrobocia
poréwnacé rzeczywista sytuacje na lokalnych rynkach pracy.

Stowa kluczowe: lokalny rynek pracy, zmienna syntetyczna, stopa
bezrobocia, ranking

WSTEP

Pojecie lokalnego rynku pracy nawiazuje do przestrzennego wymiaru rynku
pracy. Najczesciej proponowanymi w literaturze kryteriami delimitacji lokalnych
rynkéw pracy sa kryterium administracyjne oraz kryterium mobilnosci sity
roboczej [zob. np. Gora, Sztanderska 2006, Gluszczuk 2012]. Wedlug pierwszego
lokalny rynek pracy to przestrzen bedaca czescia powierzchni kraju. W przypadku
Polski moze to by¢ obszar powiatu lub gminy, ktére uznawane sa za jednostki
terytorialne szczebla lokalnego. Wedtug drugiego kryterium lokalny rynek pracy to
ekonomicznie zintegrowany obszar geograficzny, w ramach ktérego zamieszkujaca
go ludnos¢ moze znalez¢ zatrudnienie badz je zmieni¢ bez konieczno$ci zmiany
miejsca zamieszkania [Gruchociak 2012].

Porownanie sytuacji na lokalnych rynkach pracy jest zagadnieniem
ztozonym. Wykorzystywanie w tym celu wylacznie stopy bezrobocia
rejestrowanego wydaje si¢ zbyt duzym uproszczeniem. Pelny opis stanu rynku
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pracy powinien uwzglednia¢ wszystkie gtéwne kategorie ekonomiczne, ktére sa
z nim zwigzane. Dlatego tez zasadne wydaje si¢ wziecie pod uwage réwniez
innych wskaznikow, odzwierciedlajacych stopien wykorzystania zasobow pracy,
warunki pracy oraz potencjalne mozliwosci powstawania nowych miejsc pracy.

Analiza rynku pracy w ujeciu przestrzennym moze mie¢ na celu okreslenie
przyczyn wystepowania zroznicowan lub polega¢ na klasyfikacji jednostek
terytorialnych wedlug wybranych kryteriow. W pierwszym przypadku
wykorzystuje si¢ modele ekonometryczne [zob. np. Misiak, Tokarski 2012,
Majchrowska i in. 2013, Dykas, Misiak 2014], w drugim za$ najczg$ciej metody
taksonomiczne [Gawrycka, Szymczak 2010, Sojka 2014].

Glownym celem artykutu jest proba budowy zmiennej syntetycznej
opisujacej stan lokalnego rynku pracy oraz sporzadzenie rankingu jednostek
terytorialnych ze wzgledu na warto$¢ tej zmiennej. Cel dodatkowy to okreslenie,
w jakim stopniu klasyfikacja lokalnych rynkéw pracy z wykorzystaniem zmiennej
syntetycznej pokrywa si¢ z klasyfikacja dokonana tylko na podstawie stopy
bezrobocia.

Badanie przeprowadzono na poziomie powiatow (NTS-4), gdyz wydaje si¢
on najbardziej adekwatny przy analizach rynku pracy. Analiza objgto
wojewodztwo mazowieckie (37 powiatow ziemskich i 5 miast na prawach
powiatu), ktore cechuje wysoki stopien wewnatrzregionalnego zrdéznicowania
rynku pracy. Badanie przeprowadzono w oparciu o dane Urzedu Statystycznego
w Warszawie. Ma ono charakter statyczny i obejmuje 2013 rok.

METODYKA BADAN

W badaniu wykorzystano metodg liniowego porzadkowania obiektow
zaliczang do zbioru procedur okreslanych w literaturze jako wielowymiarowa
analiza poréwnawcza, shluzacych m.in. do badania zjawisk ztozonych, ktére nie
moga by¢ opisane jedna zmienna. Metody te stosuje si¢ w celu transformacji
wielowymiarowej przestrzeni zmiennych diagnostycznych do jednowymiarowe;j
przestrzeni zmiennej syntetycznej. Glowna idea badania zjawisk ztozonych jest ich
rozpatrywanie poréwnawcze. Oznacza to, ze poziom zjawiska ztozonego
rozpatruje si¢ w r obiektach, a kazdy obiekt jest opisany przez n zmiennych
diagnostycznych. Zgromadzone informacje tworza macierz dwuwymiarowa
o postaci [Kukuta 2014]:

(1)

gdzie x; — oznacza warto$¢ j-tej cechy dla i-tego obiektu (i = 1,2,...,r; j = 1,2,...,n)
Proces konstrukcji zmiennej syntetycznej mozna podzieli¢ na nastgpujace
etapy: wybor zmiennych diagnostycznych, identyfikacja wybranych zmiennych,
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normalizacja cech diagnostycznych za pomoca wybranej metody normujacej,
przypisanie wag zmiennym unormowanym, agregacja zmiennych diagnostycznych,
czyli utworzenie zmiennej syntetycznej stanowigcej ocen¢ kazdego z badanych
obiektow, budowa rankingu obiektow ze wzgledu na poziom rozpatrywanego
zjawiska ztozonego, dokonanie podziatu obiektéw na podgrupy [Kukuta 2014].

Przy wyborze zmiennych diagnostycznych najczesciej bierze si¢ pod uwagg
kryteria merytoryczno-formalne (rzeczywisty wplyw danej zmiennej na
ksztatltowanie si¢ badanego zjawiska ztozonego oraz dostgpnos¢ i kompletnosé
danych) a takze kryteria statystyczne takie jak: stopien zmienno$ci zmiennej
diagnostycznej oraz stopien skorelowania zmiennych diagnostycznych [Gotowska,
Jakubczak 2012].

Wstepna analiza danych empirycznych obejmowata eliminacj¢ zmiennych
quasi-statych. W tym celu dla kazdej j-tej zmiennej wyznaczono wspotczynnik
zmiennos$ci V(X)), bedacy wzgledna miara rozproszenia, obliczany jako iloraz
odchylenia standardowego i wartosci $redniej arytmetycznej. Ze zbioru zmiennych
wyeliminowano te cechy, dla ktérych warto$¢ wspolczynnika jest mniejsza lub
rowna 0,1. W opracowaniu wykorzystano réwniez druga miarg zréznicowania
— wspotczynnik /(X)) w postaci ilorazu skrajnych warto$ci zmiennej X;, obliczany
wedtug wzoru:

— 2)
3)

Dla cechy o wartosciach stalych miara /(X)) przyjmuje warto$¢ 1. Spetnia
ona wazna role w procesie kwalifikowania cech do =zbioru zmiennych
diagnostycznych, zwlaszcza gdy celem jest budowa rankingu obiektow. Do zbioru
zmiennych diagnostycznych przyjmuje si¢ kazda zmienna, dla ktorej wartos¢ /(X))
jest wieksza od 2, niezaleznie od warto$ci wspolczynnika zmiennosci [Kukuta
2014].

W procedurze kwalifikacji cech do zbioru zmiennych diagnostycznych
pomini¢to analiz¢ korelacyjna, ktora jest niezbgdna przy wyborze zmiennych
objasniajacych do modelu ekonometrycznego, natomiast przy budowie rankingu
obiektow ze wzgledu na poziom badanego zjawiska wydaje si¢ by¢ zbedna
[Kukuta 2014 a].

Kolejny etap badania obejmowal okreslenie charakteru zmiennych oraz ich
normalizacjg. W  procesie normowania oryginalnych  wartoSci  cech
diagnostycznych nalezy dokonac ich przeksztalcenia wedlug wybranej metody
w zmienne pozbawione mian i o ustalonym, jednolitym przedziale zmiennosci
[Kukuta 2012]. W badaniu wykorzystano metod¢ unitaryzacji zerowanej, ktora
pozwala na sprowadzenie warto$ci cech do przedziatu obustronnie domknigtego
[0,1].

Normowanie cech bgdacych stymulantami przeprowadzono wedlug formuty:
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4)

przy czym z; € [0,1]. Wartos¢ z; jest rowna 0 dla minimalnej warto$ci x;; oraz jest
rowna 1 dla maksymalnej wartoSci x; Cechy bedace destymulantami
znormalizowano wedtug formuty:

)

W tym przypadku wartosci znormalizowanych zmiennych rowniez naleza do
przedziatu [0,1]. Warto$¢ z; jest rowna 0 dla maksymalnej wartosci x; 1 wynosi 1,
gdy x; osiaga warto§¢ minimalng. Formul¢ normujaca dla zmiennych
diagnostycznych nalezacych do nominant pominig¢to, gdyz w zbiorze cech
uwzglednionych w badaniu ten typ zmiennej nie wystepowat.

W celu przejscia od wielu unormowanych cech charakteryzujacych kazdy
obiekt do =zmiennej syntetycznej nalezy dokona¢ agregacji wszystkich
unormowanych zmiennych dla kazdego obiektu. W badaniu przyjeto system
jednolitych wag dla wszystkich cech diagnostycznych, obliczajac warto$¢ zmiennej
syntetycznej dla danego obiektu wedtug wzoru:

- (6)

Zmienna syntetyczna przyjmuje wartosci z przedziatu [0,1]. Wartos¢ 0
osiaga, gdy i-ty obiekt jest najgorszy pod wzgledem wszystkich uwzglednionych
w badaniu cech, natomiast warto$¢ 1 moze zosta¢ osiagnigta tylko w sytuacji, gdy
dany obiekt jest najlepszy w zakresie wszystkich wzigtych do badania zmiennych.

Do porzadkowania obiektow stosowane sa metody, ktére mozna podzieli¢ na
bezwzorcowe i wzorcowe. Metody bezwzorcowe polegaja na konstrukcji miernika
syntetycznego tylko na podstawie znormalizowanych wartosci cech. Metody
wzorcowe polegaja na skonstruowaniu sztucznych punktow odniesienia, mierzeniu
odlegtosci od tych wzorcéw 1 na tej podstawie konstruowaniu miernika
syntetycznego [Binderman 2011]. W badaniu zastosowano metod¢ bezwzorcowego
porzadkowania liniowego.

Na podstawie warto$ci miary syntetycznej sporzadzono ranking powiatow,
a nastgpnie wyodrebniono grupy typologiczne skladajace si¢ z powiatow
o podobnym stanie rynku pracy. Wszystkie badane obiekty podzielono na 4 grupy.
W tym celu wyznaczono rozstgp zmiennej syntetycznej Q; wedlug wzoru:

(7)
Nastegpnie wyznaczono warto$¢ parametru podziatu k£ wedtug wzoru
— (8)

Parametr k£ wykorzystano do podziatu badanej zbiorowos$ci na grupy wedtug
poziomu zjawiska ztozonego (Tabela 1).
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Tabela 1. Kryteria podziatu badanej zbiorowosci wedlug poziomu zjawiska ztozonego

Nazwa grupy Zakres warto$ci zmiennej syntetycznej

Grupa |

Grupa I

Grupa III

Grupa IV

Zrodto: opracowanie wlasne

W celu okreslenia, czy stopa bezrobocia dobrze opisuje sytuacje na
lokalnym rynku pracy, w podobny sposéb pogrupowano powiaty wojewddztwa
mazowieckiego opierajac si¢ wylacznie na tym jednym wskazniku. Do oceny
stopnia podobienstwa dwoch rankingdw powiatow wykorzystano wspotczynnik
korelacji liniowej Pearsona.

WYNIKI BADAN

Pierwszy etap doboru zmiennych do budowy syntetycznego wskaznika
rynku pracy miat charakter merytoryczny i opierat si¢ na studiach literatury
zwigzanej z problematyka lokalnego rynku pracy. Wybrane zmienne maja
charakter statyczny i pozwalaja na szeregowanie jednostek terytorialnych.
Waznym kryterium doboru zmiennych byta réwniez dostgpnos¢ kompletnych
danych na poziomie powiatow. Z tego powodu niektére zmienne, istotne pod
wzgledem merytorycznym, nie mogly zosta¢ uwzglgdnione w badaniu. Ostatecznie
wzigto pod uwage 5 zmiennych, innych niz stopa bezrobocia, opisujacych sytuacje
na lokalnym rynku pracy:

X, - przecigtne miesigczne wynagrodzenie brutto,

X, - udziat pracujacych w liczbie ludnosci w wieku produkcyjnym,

X; - liczba bezrobotnych przypadajacych na 1 oferte pracy,

X, - udzial dlugotrwale bezrobotnych w ogdlnej liczbie bezrobotnych,

Xs- liczba podmiotow gospodarczych w rejestrze REGON na 1000 osob
w wieku produkcyjnym.

W kolejnym kroku potencjalne zmienne diagnostyczne poddano badaniu pod
wzgledem kryterium minimalnego stopnia zmiennosci (Tabela 2).
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Tabela 2. Ocena statystyczna zmiennych diagnostycznych

Zmienna X1 [Zﬂ X2 [%] X3 X4 [%] X5
Maksimum 5226,05 76,1 560 38,6 350
Minimum 282425 14,0 17 9,1 86
Srednia arytmetyczna 3507,72 27,6 134 22,6 147
Odchylenie standardowe 534,36 12,6 113 6,6 56
V(X)) 0,15 0,46 0,84 0,29 0,38
1(X) 1,9 5,5 33,2 43 4,1

Zrodlo: obliczenia wlasne

Kryterium stopnia zmiennosci mierzonej wspotczynnikiem zmiennosci V(X))
spetnity wszystkie zmienne uwzglednione w badaniu (w kazdym przypadku
przekroczona zostala warto$¢ 0,1). Zastosowanie drugiego kryterium tj. ilorazow
skrajnych wartosci prowadzi do wniosku, ze zmienna X, powinna by¢
wyeliminowana ze zbioru zmiennych diagnostycznych, poniewaz wartos¢ /(X))
ksztalttuje si¢ na poziomie nieznacznie nizszym od 2. Biorac jednak pod uwagg, ze
zmienng ta jest przeci¢tne miesigczne wynagrodzenie brutto, czyli zmienna
0 znaczacym wplywie na badane zjawisko, zdecydowano si¢ pozostawi¢ ja w
zbiorze zmiennych diagnostycznych. Warto rowniez zauwazy¢, ze dane Urzedu
Statystycznego w Warszawie na temat wynagrodzen nie uwzgledniaja podmiotow
o liczbie pracujacych do 9 os6b. W zwiazku z tym mozna sadzi€, ze rzeczywiste
zréznicowanie wynagrodzen jest wigksze niz pokazuja to dane statystyczne.

Zmienne diagnostyczne poddano normalizacji wedlug odpowiednich formut.
Trzy zmienne (X;, X;, Xs) byly stymulantami, a dwie pozostale (X;, Xi)
destymulantami.

Ze wzgledu na warto$¢ syntetycznej zmiennej rynku pracy wyodrgbniono
4 grupy powiatow. W grupie pierwszej charakteryzujacej si¢ najwyzsza wartoscia
miary syntetycznej znalazty si¢ 2 powiaty, w grupie drugiej 8 powiatow, w trzeciej
23 powiaty, za§ w czwartej 9 jednostek (Rysunek 1). Uzyskane wyniki
potwierdzaja znaczne zroznicowanie rynku pracy w wojewodztwie mazowieckim.
Najwyzsza warto$¢ zmiennej syntetycznej odnotowano w przypadku m.st.
Warszawy (0,909), natomiast najnizsza w powiecie ostroteckim (0,082).
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Rysunek 1. Warto$¢ syntetycznej zmiennej rynku pracy (SZRP) w powiatach wojewodztwa
mazowieckiego w 2013 roku

I (0.704 - 0,909>
[ (0.49% - 0,704>
[ (0,293 - 0,439>

<0082 - 0,293>

Zrodto: obliczenia wilasne

W pierwszej grupie, oprocz Warszawy, znalazl si¢ powiat pruszkowski.
Grupe druga tworza powiaty potozone na zachdod i poludnie od Warszawy,
znajdujace si¢ w jej bliskim otoczeniu oraz dwa miasta na prawach powiatu (Ptock
i Siedlce). Wraz z oddaleniem od Warszawy obraz lokalnych rynkoéw pracy staje
si¢ mniej korzystny. W czwartej grupie znalazly si¢ powiaty potozone na
obrzezach wojewodztwa mazowieckiego. Zwraca rowniez uwage fakt, ze, biorac
pod uwage wskazniki rynku pracy, inne dawne miasta wojewddzkie, takie jak
Radom i Ostrolgka do$¢ slabo wypelniaja funkcj¢ os$rodkow centralnych
0 znaczeniu regionalnym.

Silne zroznicowanie rynku pracy widoczne jest rowniez, gdy oceny
dokonuje si¢ wykorzystujac w tym celu wylacznie stopg bezrobocia. W tym
przypadku réwniez najlepsza sytuacje odnotowano w Warszawie i jej najblizszym
otoczeniu. Warto jednak zwroci¢é uwage, ze w pierwszej grupie znalazly sig
rowniez powiaty potozone na wschod od stolicy, takze te znajdujace si¢ na
obrzezach wojewodztwa (Rysunek 2). Najwyzsza stopg bezrobocia odnotowano
w potudniowej czeéci wojewddztwa, w powiatach podregionu radomskiego.



14 Piotr Adamczyk

Rysunek 2. Stopa bezrobocia w powiatach wojewddztwa mazowieckiego w 2013 roku [%]

I (21.8-30.2>
] (133-218>

<4,8-133>

Zrédlo: Wojewddztwo Mazowieckie - Podregiony, Powiaty, Gminy 2014, Urzad
Statystyczny w Warszawie, Warszawa

Poréwnanie rankingéw powiatow wedlug stopy bezrobocia oraz warto$ci
zmiennej syntetycznej wskazuje, ze na obszarach charakteryzujacych sig¢ niska
stopa bezrobocia zmienna syntetyczna na ogél przyjmuje relatywnie wysokie
warto$ci. Z kolei tam, gdzie stopa bezrobocia jest wysoka, zmienna syntetyczna
ksztaltuje si¢ na relatywnie niskim poziomie. Wspotczynnik korelacji liniowej
Pearsona migdzy rankingami wyniost (-0,75), co $wiadczy o silnej, ujemnej
wspotzaleznosci. Mozna zatem uznaé, ze stopa bezrobocia na ogél dos¢ dobrze
opisuje sytuacj¢ na lokalnych rynkach pracy wojewodztwa mazowieckiego.

Warto jednak zwrdci¢ uwage na te powiaty, w przypadku ktérych ocena
sytuacji na rynku pracy znaczaco rozni si¢, w zaleznosci od przyjetego kryterium.
W Tabeli 3 zamieszczono miejsca wybranych powiatow w rankingu pod wzgledem
stopy bezrobocia (pierwsze miejsce przypisano powiatowi o najnizszej stopie
bezrobocia) oraz wartosci syntetycznej zmiennej rynku pracy (pierwsze miejsce
przypisano powiatowi o najwyzszej wartosci zmiennej syntetyczne;j).
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Tabela 3. Pozycja wybranych powiatow wojewodztwa mazowieckiego w rankingach
wedlug poziomu stopy bezrobocia i warto$ci syntetycznej zmiennej rynku pracy

(SZRP)
Miejsce w rankingu
Nazwa Stopa Charakterystyka
powiatu pa SZRP sty
bezrobocia

niska liczba bezrobotnych na 1 ofertg pracy,

kozienicki 31 15 wysokie przecigtne miesigczne wynagrodzenie
brutto
niska liczba bezrobotnych na 1 oferte pracy,

m. Ptock 15 3 wysokie przecigtne miesigczne wynagrodzenie
brutto

m. Radom 34 29 wysolg oldsetek pracujacych, duza liczba
podmiotéw gospodarczych

tosicki 10 25 niski odsetek pracujacych, niskie wynagrodzenia

garwolinski 18 33 niewielka liczba podmiotow gospodarczych
niski odsetek pracujacych, wielu bezrobotnych na

ostrotecki 30 42 1 ofertg pracy, niewielka liczba podmiotow
gospodarczych

biatobrzeski 17 28 niski (.)ds’etek pracujacych, niewielka liczba
podmiotéw gospodarczych

. niski odsetek pracujacych, niskie wynagrodzenia,
wegrowski 19 30 niewielka liczba podmiotow gospodarczych

Zrodto: opracowanie wlasne

Do grupy powiatow, ktére w rankingu wedlug wartosci syntetycznej
zmiennej rynku pracy znalazly si¢ na wyraznie wyzszej pozycji niz w przypadku
rankingu stworzonego tylko na podstawie poziomu stopy bezrobocia mozna
zaliczy¢ powiat kozienicki oraz dwa miasta na prawach powiatu, Plock i Radom.
W dwoch pierwszych przypadkach wyzsze miejsce w rankingu wedtug wartosci
zmiennej syntetycznej to efekt relatywnie malej liczby osob bezrobotnych
przypadajacych na 1 ofertg¢ pracy oraz wzglednie wysokich wynagrodzen.
W przypadku Radomia mozna zaobserwowaé sytuacje, gdy wysokiej stopie
bezrobocia towarzyszy wysoki odsetek pracujacych oraz wzglednie duza liczba
podmiotow gospodarczych w przeliczeniu na 1000 os6b w wieku produkcyjnym,
co jest charakterystyczne dla obszarow miejskich.

W badanej zbiorowo$ci mozna tez wskaza¢ grupg powiatow, w ktorych
wystapita sytuacja odwrotna (tosicki, garwolinski, ostrolecki, biatobrzeski
1 wegrowski). W wigkszosci przypadkow jest to efekt relatywnie matej aktywnosci
zawodowej mieszkancow (niski odsetek pracujacych przy jednoczesnie
umiarkowanej stopie bezrobocia, czemu towarzysza niskie wynagrodzenia) oraz
niskiej aktywnos$ci gospodarczej obserwowanej na danym obszarze (niewielka
liczba podmiotow gospodarczych na 1000 osob w wieku produkcyjnym).
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PODSUMOWANIE

Z przeprowadzonego badania wynika, ze sytuacja na lokalnych rynkach
pracy w wojewddztwie mazowieckim jest silnie zréznicowana. W $wietle
przyjetych cech diagnostycznych najlepiej ksztattuje si¢ ona w Warszawie i jej
najblizszym otoczeniu. Zauwazalne jest wystgpowanie ukladu centrum-peryferie.
W miarg oddalenia od Warszawy wskazniki opisujace rynek pracy ulegaja
pogorszeniu.

Klasyfikacja lokalnych rynkéw pracy z wykorzystaniem zmiennej
syntetycznej w duzej mierze pokrywa si¢ z klasyfikacja dokonana tylko na
podstawie stopy bezrobocia. W przypadku niektérych powiatéw stwierdzono
jednak  wystgpowanie  istotnych  roéznic. W  podobnych  badaniach,
przeprowadzonych dla wojewodztwa S$laskiego [Sojka 2014], zaobserwowano
znacznie stabsza korelacje migdzy tymi rankingami, co moze wynikaé ze specyfiki
badanego obszaru (wsrod jednostek terytorialnych dominuja miasta na prawach
powiatu) oraz pewnych roéznic metodologicznych. Nalezy réwniez zaznaczy¢, ze
zastosowana metoda charakteryzuje si¢ duza arbitralnoscia. Doboér zmiennych
diagnostycznych oraz przypisanie im okre§lonych wag w procesie konstrukcji
zmiennej syntetycznej silnie wptywaja na uzyskane wyniki.

Mimo pewnych ograniczen wykorzystanej metody mozna stwierdzi¢, ze opis
sytuacji na lokalnym rynku pracy powinien uwzglednia¢ rowniez inne niz stopa
bezrobocia wskazniki, a wykorzystanie zmiennej syntetycznej jest uzasadnione
merytorycznie i moze stanowi¢ wsparcie decyzji w zakresie polityki rynku pracy.
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LOCAL LABOUR MARKET EVALUATION USING
MULTIDIMENSIONAL COMPARATIVE ANALYSIS METHODS

Abstract: The paper presents the results of comparative analysis of labour
market in districts of Mazowieckie voivodship using synthetic indicator. The
districts were listed from the best to the worst on the basis of synthetic
indicator level and next groups of districts with a similar situation on local
labour market were created. It was stated that synthetic indicator provides
more reliable comparison of local labour markets than the unemployment
rate.

Keywords: local labour market, synthetic indicator, unemployment rate,
ranking
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Streszczenie: Celem artykutu jest wskazanie ograniczenia stosowania testow
statystycznych opartych na teorii Neymana-Pearsona. Najwazniejszg cecha
kazdego testu jest jego moc, ktdorg mozemy zbada¢, wtedy gdy jednoznacznie
mamy sformutowana zar6wno hipotez¢ zerowa, jak i hipotez¢ alternatywna.
W artykule przedstawimy przyklad takiego testu, dla ktorego okreslimy
empiryczng moc i jego rozmiar.

Stowa kluczowe: model statystyczny, idea Neymana-Pearsona, moc
i rozmiar testu, test Coxa, testy dla prob nieprostych

WSTEP

Celem artykulu jest wskazanie pewnych ograniczen stosowania testow
statystycznych opartych na teorii Neymana-Pearsona.

Przystepujac do wnioskowania statystycznego, czyli do sformutowania sgdow
0 zbiorowosci na podstawie pobranej z niej proby, konieczne jest ustalenie tzw.

trojki probabilistycznej: przestrzeni prob Q, o ciala N okre$lonego na Q i miary
probabilistycznej P okreslonej na N .

Niech A bedzie wyréznionym o -cialem podzbioréw zbioru ¥ < R", za§ X
jest mierzalnym przeksztatceniem (Q, N)—)( 7 A). Rozktad P*(A)= P(X 71(A)) jest
miarg na przestrzeni (z.A) W problemach statystycznych zaktada sie, ze rozklad PX
nalezy do pewnej okreslonej klasy rozktadow 7 na (2. A). Znajac te klas¢ oraz
majac dane wyniki obserwacji zmiennej losowej X, chcemy wysnu¢ poprawne
whnioski o nieznanym rozktadzie PX. Wobec tego matematyczng podstawg badan
statystycznych jest przestrzen mierzalna (Z ' A) i rodzina rozktadow 7. Przestrzen
probabilistyczna (€, ,P) odgrywa role pomocniczg. Sformulowanie: dana jest
przestrzen probabilistyczna (Q, N ,P), oznacza, ze znany jest model probabilistyczny
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pewnego zjawiska lub doswiadczenia, czyli wiemy, jakie sg mozliwe wyniki tego
doswiadczenia, jakie zdarzenia wyrdzniamy oraz jakie prawdopodobienstwa tym
zdarzeniom przypisujemy. Reasumujac, wiedza a priori o przedmiocie badan jest
sformutowana w postaci pewnych modeli probabilistycznych. Probabilistyka moze
wynika¢ z samego charakteru badanego zjawiska lub tez by¢ wprowadzana przez
badacza.

Zauwazmy, ze 7 ={Po: 0 € O} jest rodzing rozktadow prawdopodobiefistwa
na odpowiednim o -ciele zdarzen losowych w X-

Przestrzen proby wraz z rodzing rozktadéw 2, tzn. obiekt:

(- X {Ps: 0€0O}) 1)
nazywamy modelem statystycznym (przestrzenig statystyczng), natomiast
odwzorowaniaz ¥ w R¥ — statystykami lub k -wymiarowymi statystykami.

Jezeli X=(Xl, Xy sy Xn)T , przy czym Xy, X,y X, sa niezaleznymi

zmiennymi losowymi o jednakowym rozkladzie, to bedziemy stosowaé tez
oznaczenie:

(. {Po: 6 €6})", )
w ktorym X jest zbiorem wartosci zmiennej losowej X (a wige kazdej ze
zmiennych X, X,,..., X,,) oraz Py to rozklad tej zmiennej losowej. Uzywa sie wtedy

réwniez terminologii: Xps Xy ooy X, jest proba z rozktadu Pe lub proba z populacji
Py dla pewnego & € ©.

PROBLEMY ANALIZY STATYSTYCZNEJ]

Zadaniem analizy statystycznej jest wykrycie, ktory z rozktadow z modelu
statystycznego mogt ,,wyprodukowac” (wygenerowac¢) dang probe. Waznym
problemem jest prawidtowe zdefiniowanie P. Niewlasciwy wybor P moze
doprowadzi¢ do blednego wnioskowania, co w statystycznym zargonie okresla sie
nieraz jako blad trzeciego rodzaju. Podstawowy warunek wlasciwego wyboru to
szczegdtowa znajomo$¢ procedury rzeczywiscie zastosowanej do uzyskania
wynikow proby.

Obecny etap rozwoju spoleczenstw charakteryzuje si¢ gwattownym
rozpowszechnianiem technologii informacyjnych. Prezentowane metody analizy
statystycznej obejmujg pewne obszary, ktore z jednej strony oparte sg na przyjetym
modelu, a z drugiej strony na metodach nieparametrycznych, ktore uwzgledniaja
dane pod wzgledem najogolniejszych rodzajow wzorcow. Czesto wymagaja
zastosowania technik iteracyjnych, w ktoérych odpowiednie programy komputerowe
pozwalaja wykonywa¢ wiele symulacji, a szereg oszacowan prowadzi do
ostatecznego rozwigzania.

W przypadku badan czeSciowych jednym z wazniejszych zagadnien,
koniecznych do rozwazenia, jest spelnienie lub niespetlnienie zalozenia
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0 niezalezno$ci elementow proby, na podstawie ktorej dokonywane jest
wnioskowanie statystyczne. Okazuje si¢ bowiem, iz czesto w zastosowaniach
praktycznych zalozenie o istnieniu proby prostej nie jest spetnione. Szczegdlnie
dotyczy to prob w obszarze nauk ekonomiczno-spotecznych, a zwtaszcza
w badaniach marketingowych. W takich przypadkach stosowane sa ztozone
schematy losowania proby, inne niz losowanie niezalezne, moga powodowaé
nielosowosc¢ prob, co w konsekwencji prowadzi do powstawania btedow (najczesciej
niedoszacowania). Wprowadzone wagi uktadu wptywaja bezposrednio nie tylko na
estymatory parametréw populacji ale rowniez na wariancje tych estymatorow.
Rozwazania teoretyczne nie dostarczaja jednak odpowiednich miar dotyczacych
zmienno$ci proby, szczegolnie dla matych prob.

Prezentowane w literaturze przedmiotu procedury estymacji dla prob
ztozonych dotycza w wigkszosci parametrow populacji takich jak wartos¢ srednia
i warto$¢ globalna, natomiast brak jest propozycji estymacji innych parametrow
populacji na przyktad nieliniowych miar nierdwnosci oraz korelacji, jak rowniez
estymacji parametrOw pozycyjnych. Analogiczna sytuacja jest obserwowana w
przypadku weryfikacji hipotez statystycznych dla prob ztozonych. Fakt, ze proba nie
jest prosta ma duzy wplyw na rozmiar testu. Prowadzone badania wykazaty
[Domanski, Pruska 2000], ze dla prob zlozonych dla testu niezalezno$ci >
faktycznie prawdopodobienstwo btedu I rodzaju przekraczalo nawet 0,5, przy
zatozonym poziomie istotnosci 0,05. Modyfikacje statystyk testowych powoduja, ze
faktyczny rozmiar testu waha si¢ pomig¢dzy 0,04 a 0,06 [por. np. Bracha 1996].

TEORIA NEYMANA — PEARSONA

Gltéwnym odkryciem Jerzego Splawy Neymana bylo to, Ze testy istotnos$ci nie
maja sensu, o ile nie ma przynajmniej dwoch mozliwych hipotez. Zatem nie mozna
weryfikowac hipotezy, czy dane pasuja do rozktadu normalnego, o ile nie jestesmy
przekonani, ze mogg one pasowac do jakiegos$ innego rozktadu lub klasy innych
rozktadoéw. Wybdr tej hipotezy alternatywnej okre$la sposob realizacji testu
istotnosci. Prawdopodobienstwo wykrycia tej alternatywy, o ile jest poprawna,
nazywa si¢ ,,mocg” testu. W matematyce jasno$¢ rozumowania osigga si¢ nadajac
wyrazne, dobrze zdefiniowane nazwy okreslonym koncepcjom. W celu odréznienia
hipotezy, ktorg wykorzystuje si¢ do wyznaczania p-warto$ci Fishera, od innych
mozliwych hipotez, Neyman i Pearson nazwali testowang hipoteze hipotezg zerowa,
a pozostate hipoteza alternatywna. W ich podej$ciu p-wartosci oblicza si¢, aby
przetestowac hipotezg zerowa, ale moc testu okresla, jak zachowa si¢ p-wartos¢, gdy
w rzeczywistosci prawdziwa jest hipoteza alternatywna.

Doprowadzito to Neymana do dwoch wnioskow.

Pierwszy z nich dotyczy mocy testu, ktora jest miara dobroci testu. Z dwoch
testow lepiej zastosowaé ten o wigkszej mocy.

Drugi wniosek zwigzany jest ze zbiorem wariantow hipotezy alternatywnej,
ktory moze by¢ zbyt duzy. Przeprowadzajacy analiz¢ nie ma mozliwos$ci okreslenia,
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czy dane z proby majg rozktad normalny (hipoteza zerowa), czy dowolny inny
mozliwy rozktad. To zbyt szeroki zbiér wariantéw hipotezy alternatywnej i zaden
test nie moze mie¢ wysokiej mocy przeciwko wszystkim mozliwym wariantom
takiej hipotezy.

OGRANICZENIA WYNIKAJACE Z TEORII NEYMANA - PEARSONA

W latach pigcdziesigtych Neyman opracowal ide¢ testu ograniczonych
hipotez, gdzie zbior wariantéw hipotezy alternatywnej jest bardzo wasko okreslony.
Pokazal, ze takie testy majg wigksza moc, niz te, ktére przyjmuja obszerniejsze
zbiory hipotezy alternatywnej.

Znane testy zgodnoS$ci nie zawsze moga by¢ stosowane w szczegdlnosci do
weryfikacji np. postaci rozktadéw ptac i dochodow. Po pierwsze, wiele z tych testow
to testy normalnosci, podczas gdy rozktad normalny dobrze opisuje rozklady ptac
jedynie w wyjatkowej sytuacji badania jednorodnych grup pracownikoéw. Po drugie,
popularne testy zgodnosci o szerszym zastosowaniu, jak test y?

A-Kotmogorowa, nie powinny by¢ stosowane ze wzgledu na zatozenia, ktore na ogot
sg niespetnione. Testy oparte na statystyce Kotmogorowa wymagaja, aby parametry

rozktadu teoretycznego byly znane. Zastosowanie testu y° wydaje sie takze

watpliwe, gdyz w przypadku bardzo duzych prob (kilka lub nawet kilkudziesigciu
tysiecy obserwacji), z jakimi mamy czesto do czynienia, badajac rozktady ptac
i dochodow, test ten odrzuca hipotez¢ zerowa nawet wtedy, gdy dopasowanie
rozktadow jest niemal pewne.

Przedstawimy testy zgodnosci Coxa, ktore uwzgledniajg postulat Neymana.

czy tez test

Testy zgodnosci Coxa

Niech Ht oznacza hipotezg zerowa, ze funkcja gestosci rozktadu populacji
generalnej przyjmuje posta¢ f(y,d), przy czym € oznacza wektor nieznanych
parametrow rozktadu.

Niech Hg oznacza hipoteze, ze funkcja gestosci rozktadu populacji generalnej
ma posta¢ g(y,7), gdzie n — wektor nieznanych parametréw, przy czym f(y,6)
i g(y,n) saroztacznymi rodzinami rozktadéw. Cox [1961, 1962] wyjasnia, ze pod
pojeciem roztgczne rodziny rozktadéw (separate families) nalezy rozumie¢, ze jeden
z poréwnywanych rozktadow nie moze by¢ przedstawiony
z zadana dokladnoscia za pomocg funkcji gestosci drugiego z rozktadow. Rozktad
taki nie moze by¢ wiec szczegdlnym przypadkiem ani tez rozkladem granicznym

drugiego. Hipoteza H, stuzy wskazaniu rozktadu alternatywnego, dla ktérego

chcemy osiagna¢ wysoka moc testu — informacja o tym rozktadzie jest zawarta
w sprawdzianie testu (T ).

Sprawdzianem testu Coxa jest statystyka:
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T, = L,(0)}-1,()-E,[ L, 6) -L,3)]. ®

gdzie L, (é) Lg(ﬁ) oznaczaja wartosci logarytmow funkcji wiarygodnosci dla
oszacowanych metodg najwigksze] wiarygodnosci parametrow rozwazanych
rozktadow.

Jezeli przestawimy role H, i H_, odpowiednio jako hipotezy zerowej

i alternatywnej, otrzymujemy statystyke testu postaci:
T, = L)L 0)-ElL () -L,0) @
Statystyki T, i T, przy zatozeniu prawdziwosci odpowiednio H i H, maja
rozklady asymptotyczne normalne: T, ~as N(0,D(T;)), T, ~as N(0, D(T,)).
W przypadku H, jako hipotezy zerowej w wyniku przeprowadzenia testu

mozliwe sg nastepujace decyzje:
e nie ma podstaw do odrzucenia H, (T, bliskie zera);

e odrzucamy H, nakorzysc¢ H, (T, istotnie rézne od zera i ujemne);

e odrzucamy H; na korzys¢ innego rozktadu (nie g(y, 1)), gdy T, jest istotnie

rozne od zera i dodatnie.

W Tabeli 1 prezentowane sa wyniki badania rozmiaru testu Coxa. Zar6wno
dla rozktadu gamma, jak i dla rozktadu logarytmiczno-normalnego jako rozktadow
alternatywnych. Wobec hipotezy zerowej, ze rozktad jest Daguma, rozmiar testu
Coxa dobrze odzwierciedla przyjety poziom istotnosci a. Dla rozktadu gamma dla a
= 0,05 rozmiar testu jest zadowalajacy dla badanych liczebnosci prob, a dla rozktadu
Singha-Maddali dla n < 1000. (por. Tabela 1).

Wyniki badania mocy testu zgodnosci Coxa prezentowane sg w Tabeli 2, przy
czym rozwazano przypadki, gdy rzeczywisty rozktad byt rozktadem gamma,
logarytmiczno-normalnym lub Singha-Maddali, nie za$§ przyjetym w hipotezie
zerowej rozktadem Daguma. Nalezy podkresli¢, ze rozktady alternatywne dobrane
zostaty tak, ze obejmowaly rozklady o podobnym ksztalcie i potozeniu w stosunku
do rozktadu zerowego. Wszystkie sa bowiem rozktadami o dodatniej asymetrii
a ich parametry oszacowano na podstawie tego samego rozktadu empirycznego.
Najbardziej podobnym do rozktadu Daguma jest oczywiscie rozklad Singha-
Maddali; oba rozktady naleza do systemu rozktadow Burra. Moc testu dla rozktadu
gamma jako rozktadu alternatywnego jest bardzo wysoka dla wszystkich liczebnosci
prob i poziomow istotno$ci. Dla rozktadu logarytmiczno-normalnego odsetek
wiasciwych decyzji jest bliski 100% dla n > 2000, natomiast dla rozktadu Singha-
Maddali zadowalajace wyniki otrzymano dopiero dla n = 5000. Wynika to z faktu,
ze dla tej pary rozkladéw funkcje gestosci sg prawie identyczne. Badanie
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przeprowadzono metoda Monte Carlo powtarzajac 10000 razy kazdy wariant

eksperymentu.
Tabela 1. Rozmiar testu Coxa dla wybranych rozktadow alternatywnych
Rozktad
n logarytmiczno-normalny gamma Singha-Maddali
o =0,05 a=0,01 =005 | =001 | =005 | o=0,01
200 0,047 0,011 0,049 0,006 0,051 0,029
300 0,047 0,011 0,049 0,010 0,055 0,031
400 0,053 0,011 0,046 0,014 0,050 0,022
500 0,051 0,012 0,055 0,009 0,043 0,015
600 0,048 0,014 0,049 0,013 0,057 0,023
700 0,053 0,012 0,041 0,013 0,049 0,023
800 0,055 0,014 0,053 0,013 0,055 0,024
1000 0,040 0,014 0,042 0,012 0,053 0,014
2000 0,037 0,015 0,052 0,014 0,062 0,021
5000 0,056 0,015 0,046 0,011 0,061 0,016

Zrédlo: na podstawie pracy Jedrzejczak [2011]

Tabela 2. Empiryczna moc testu Coxa dla wybranych rozktadow alternatywnych (w %)

Rozktad
n logarytmiczno-normalny gamma Singha-Maddali

o =0,05 a=0,01 o =0,05 a=0,01 o =0,05 a=0,01

200 218 47 951 848 72 30
300 141 24 997 979 72 37
400 523 227 1000 998 97 40
500 643 357 1000 999 139 57
600 716 431 1000 1000 167 80
700 797 543 1000 1000 162 65
800 830 610 1000 1000 208 92
1000 846 594 1000 1000 286 123
2000 991 921 1000 1000 624 289
5000 1000 1000 1000 1000 985 901

Zrodlo: obliczenia wlasne

KRYTERIUM WYBORU TESTU

W podejsciu Fishera testy istotnosci pozwolity uzyskac¢ liczbe, ktorg nazywat
p-warto$cig. Jest to obliczone prawdopodobienstwo zwigzane z zaobserwowanymi

danymi, przy zatozeniu, ze hipoteza zerowa jest prawdziwa.

Jerzy Sptawa Neyman znalazt sposob przedstawienia testowania hipotez tak,
by prawdopodobienstwa zwigzane z decyzjami podjetymi na podstawie testu mozna
byto obliczy¢. Musiat powigza¢ p-wartosci testu statystycznego z rzeczywistoscia.
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W podejsciu Neymana i Pearsona badacz przyjmuje pewng liczbe, taka jak
0,05 i1 odrzuca hipoteze zerows, gdy tylko p-wartos¢ testu istotnosci jest nie wigksza
od 0,05. W ten sposob w dlugiej perspektywie badacz bedzie odrzucat prawdziwg
hipotezg zerowa doktadnie w 5% przypadkow. Idea Neymana i Pearsona testowania
hipotez ma charakter czgstosciowego podejscia do prawdopodobienstwa.
Jednoczeénie Neyman przedstawit problem potrzeby okreSlenia dobrze
zdefiniowanej hipotezy alternatywnej, ktorg testuje si¢ wobec hipotezy zerowej, co
pozwala na okre§lenie mocy wybranego testu.

Lehman [1959] napisal monografi¢ z dziedziny testowania hipotez, ktory
pozostaje najbardziej kompletnym dzietem prezentujacym podejscie Neymana
i Pearsona do testowania hipotez statystycznych.

W przypadku, gdy dysponujemy prébami nieprostymi tzn. uzyskanymi na
podstawie losowania np. zaleznego, warstwowego, zlozonego, wielostopniowego,
zastosowanie odpowiednich testow dla préb prostych moze prowadzi¢ do zmiany
wlasnosci statystycznych testowanych o czym wspomniano w rozdziale PROBLEMY
ANALIZY STATYSTYCZNEJ.

Kish [1965] wprowadzit pojecie wspotczynnika, ktory nazwat efektem
strategii (schematu) losowania (design effect).

Uwzgledniajac ten wspolczynnik uzyskujemy modyfikacje testow dla prob
prostych, ktérag mozna zastosowac¢ do odpowiednich prob ztozonych opartych na
ro6znych schematach losowania lub ich kombinacjach.

Whioskowanie statystyczne oparte na probach nieprostych gwarantuje
poprawne decyzyjne wtedy, gdy postugujemy si¢ zmodyfikowanymi statystykami
testowymi. Szerszg charakterystyke tych probleméw przedstawit Bracha [1996],
[por. takze Domanski, Pruska 2000].
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LIMITATIONS OF APPLICABILTY
OF STATISTICAL HYPOTHESIS TESTING

Abstract: The aim of this article is to show limits of applications of statistical
tests based on the theory Neyman-Pearson. The most important feature of each
test is its power, which we can examine if only we had formulated both the
null hypothesis and the alternative hypothesis. In this paper we present an
example of a test, for which we defined empirical power and size.

Keywords: a statistical model, the Neyman-Pearson idea, power and size
of the test, the Cox test, tests for not simple samples
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Streszczenie: W artykule przedstawiono wyniki badan wiasnych, ktorych
celem gldéwnym byla ocena stopnia zréznicowania poziomu efektywnosci
funkcjonowania wybranych urzegdow miejskich w Polsce. Pomiaru
efektywnosci dokonano w ujeciu nieparametrycznym przy wykorzystaniu
metody DEA. Identyfikacja rdéznic w efektywnosci funkcjonowania
umozliwita migdzy innymi wyznaczenie optymalnej wielkosci naktadow
ponoszonych na §wiadczenie ustug administracyjnych w grupie 11 badanych
urzedow miast oraz wskazanie, w ktoérych z nich powinny zosta¢ podjgte
dziatania zmierzajace do poprawy analizowanej efektywnosci.

Stowa kluczowe: efektywno$¢, metoda DEA, administracja publiczna

WSTEP

Wobec rosnacej roli sektora publicznego w rozwoju wspolczesnych
gospodarek szczegdlnego znaczenia nabieraja badania nad efektywno$cia
funkcjonowania urzgdéw administracji publicznej. Nalezy jednak zaznaczy¢, iz
w przypadku ushug publicznych $wiadczonych w celu realizacji szeroko pojetego
interesu publicznego, a zatem pro publico bono, ocena efektywnosci
funkcjonowania urzedow jest bardzo ztozonym zadaniem. Wynika to gltownie
z faktu, iz w obszarach, w ktorych ponoszone sa wydatki publiczne trudno jest
zidentyfikowac 1 oceni¢ ich ekonomiczne efekty, nie mowiac o dokonywaniu ich
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precyzyjnego pomiaru [Figiel 2012]'. Takze naklady niezbedne do uzyskania
zamierzonych efektow czg¢sto sa niejednoznaczne i trudne do kwantyfikowania.

W przeciwienstwie do podmiotow gospodarczych funkcjonujacych
w konkurencyjnym sektorze prywatnym urzedy administracji publicznej nie sa
zorientowane na maksymalizacje zysku i nie kreuja popytu na $wiadczone ustugi,
lecz jedynie go zaspokajaja. Z punktu widzenia szeroko pojetego dobrobytu
ekonomicznego interesujacym wydaje si¢ jednak to, czy i w jakim stopniu,
pomimo podobnego katalogu realizowanych zadan publicznych, efektywnosé
funkcjonowania okreslonych typéw urzedéw administracji publicznej jest
zroéznicowana. Poszukujac odpowiedzi na to pytanie przeprowadzono badania
w 11 celowo wybranych urzgdach miast w Polsce liczacych ponad 50 tys.
mieszkancéw 1 dziatajacych na prawach powiatu, a mianowicie: Chorzowa,
Dabrowy Gorniczej, Elblaga, Gdanska, Gdyni, Kalisza, Kielce, Lublina, Ptocka,
Rybnika oraz Zabrza. Gtownym celem badan byla ocena stopnia zréznicowania
wzglednego poziomu efektywnosci funkcjonowania tej grupy urzedow. Do
pomiaru efektywnosci wykorzystano nieparametryczna metode DEA” (ang. Data
Envelopment Analysis) [Kleine 2004]’. Zgodnie z zasygnalizowana wcze$niej
ekonomiczna istota funkcjonowania urzedéw administracji publicznej zastosowano
model zorientowany na naktady (ang. input oriented) [Charnes i in. 1978, Banker
i in. 1984]"°. Zakres czasowy badaf obejmowat lata 2009-2012. Uzyskane wyniki
stanowity podstawe opracowania rankingu efektywnosci objetych badaniami
urzedéw. Pozwolito to rowniez na wyznaczenie optymalnej wielkosci naktadow
ponoszonych na $wiadczenie ustug administracyjnych w badanej zbiorowosci
urzedow oraz wskazanie, w ktorych z nich powinny zosta¢ podjgte dziatania
zmierzajace do poprawy efektywnosci ich funkcjonowania.

Figiel S. (2012) Rola administracji publicznej w ksztattowaniu konkurencyjnosci
wspotczesnych gospodarek, [w:] Nowy paradygmat funkcjonowania administracji
publicznej, Figiel S., Kozuch A. J. (red.), wyd. IDEICO, Olsztyn.

Szczegdtowy opis metody DEA oraz kryteridow oceny efektywnosci obiektow badanych
Z jej uzyciem znalez¢ mozna m. in. w publikacjach: Charnes A., Cooper W. W. (1985)
Preface to Topics in Data Envelopment Analysis, Annals of Operations Research, Vol. 2,
pp- 59-94; Cooper W. W., Seiford L. M., Tone K. (2007) Data Envelopment Analysis.
A Comprehensive Text with Models, Applications, Reference, 2. Edition, Springer,
Berlin; Charnes A., Cooper W. W., Rhodes E. L. (1978) Measuring the Efficiency of
Decision Making Units, European Journal of Operational Research, Vol. 2, pp. 429-444.
Kleine A. (2004) A general model framework for DEA, Omega, No. 32, pp. 17-23.
Charnes A., Cooper W. W., Rhodes E. L. (1978) Measuring the Efficiency of Decision
Making Units, European Journal of Operational Research, Vol. 2, pp. 429-444.

Banker R. D., Charnes A., Cooper W. W. (1984) Some models for estimating technical
and scale inefficiencies in Data Envelopment Analysis, Management Science, Vol. 30,
pp. 1078-1092.
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OCENAI POROWNANIE EFEKTYWNOSCI FUNKCJONOWANIA
BADANYCH URZEDOW MIAST

W  ocenie efektywnosci funkcjonowania urzedow miast w ujgciu
nieparametrycznym za zmienne efektow przyjeto liczbe wydanych dowodow
osobistych, praw jazd oraz liczbe¢ wydanych decyzji administracyjnych w wyniku
stosowania Kodeksu postgpowania administracyjnego (KPA). Zmienne naktadow
stanowity wielko$¢ zatrudnienia w osobach, a takze place oraz wydatki rzeczowe
zwigzane z biezacym funkcjonowaniem urzedu. Kryteria zastosowane w ocenie
efektywnosci badanych urzedéw miast zwigzane z réznymi wykorzystanymi
w analizie modelami DEA (CCR i BCC) przedstawiono w Tabeli 1.

Tabela 1. Kryteria oceny efektywnosci badanych urzgdow

Kryterla’ . Ocena efektywnosci

efektywnosci
e crs=1
e vrs=1 — urzad efektywny technologicznie
es vrs=1 — urzad efektywny wzgledem skali produkcji
e nirs=e crs
e crs<1 . . .. . .
o vrs=1 - urzal.d efektywny technologicznie przy zatozeniu zmiennych efektow
eis_vrs <1 skali L . .
¢ nirs=e crs | ~ urzad dzialajacy w obszarze rosnacych efektéw skali
e crs<1 _— .. . ,
e vrs=1 - urzat.d efektywny technologicznie przy zalozeniu zmiennych efektow
e s vrs<1 skali L. . , .
e mirs>e ors | urzad dziatajacy w obszarze malejacych efektow skali
e crs<1
e vrs<1 — urzad nieefektywny technologicznie
e s vis<l — urzad dziatajacy w obszarze rosnacych efektow skali
e nirs =e crs
e crs<1
e vrs<1 — urzad nieefektywny technologicznie
es vrs=1 — urzad dziatajacy w obszarze statych efektow skali
€ nirs =e crs
e crs<1
e vis<1 — urzad nieefektywny technologicznie
e s vrs<l — urzad dziatajacy w obszarze malejacych efektow skali
€ _nirs > ¢e_crs

e_crs — catkowita efektywnos¢ techniczna (model CCR); e _vrs — czysta efektywnos¢
techniczna (model BCC); e _s_vrs — efektywnos¢ skali; e nirs — nierosnace efekty skali

Zrodlo: opracowanie wlasne na podstawie Pawtowska (2003)°

6 Pawtowska M. (2003) Wplyw fuzji i przejeé na efektywnosé sektorze bankow
komercyjnych w Polsce w latach 1997-2001, NBP, Warszawa, str. 27.
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Na podstawie wynikow przeprowadzonych badan mozna stwierdzi¢, iz
w calym analizowanym okresie za efektywnie funkcjonujace mozna uzna¢ Urzad
Miasta Gdanska oraz Urzad Miasta Rybnika. Wartos¢ efektywnosci dla
wymienionych urzedow wynosita 1 (0* = 100%), co oznacza, iz urzedy te byly
efektywne zardwno technologicznie, jak i pod wzgledem skali §wiadczonych ustug
publicznych (Tabela 2). Warto$¢ catkowitej efektywnosci technicznej (TE)
wyznaczonej na podstawie modelu CCR ze statymi efektami skali oraz czystej
efektywnosci technicznej (PTE) z estymowanego modelu BCC ze zmiennymi
efektami skali wynosita dlanich 1 (tzn. e crs=1;e vrs=1).

Tabela 2. Wyniki oceny calkowitej i czystej efektywnosci technicznej funkcjonowania
badanych urzedéw miast w latach 2009-2012

Efektywnos¢ catkowita Efektywnos¢ czysta
Urzad Miasta (stale efekty skali — e crs) (zmienne efekty skali — e vrs)
2009 | 2010 | 2011 | 2012 | 2009 | 2010 | 2011 | 2012
Chorzow 0,9030 | 0,9093 | 0,9477 | 0,8510 | 0,9819 | 0,9426 | 0,9477 | 0,9668
Dabrowa Gornicza | 0,7386 | 0,6906 | 0,7395 | 0,7208 | 0,9034 | 0,8539 | 0,7395 | 0,8478
Elblag 0,9478 | 0,8861 | 0,8069 | 0,8439 1 0,9269 | 0,8069 | 0,9090
Gdansk 1 1 1 1 1 1 1 1
Gdynia 0,9639 | 0,9419 | 0,9964 1 0,9672 | 0,9459 | 0,9964 1
Kalisz 0,8893 | 0,9386 1 1 1 1 1 1
Kielce 0,9690 1 1 1 1 1 1 1
Lublin 0,7804 | 0,6821 | 0,6846 | 0,8774 | 0,8178 | 0,8321 | 0,6846 1
Ptock 0,5776 | 0,5804 | 0,5145 | 0,6385 | 0,6696 | 0,6423 | 0,5145 | 0,6911
Rybnik 1 1 1 1 1 1 1 1
Zabrze 0,7961 | 0,7796 | 0,6893 | 0,7459 | 0,7972 | 0,7862 | 0,6893 | 0,7462

Zrédto: obliczenia whasne na podstawie przeprowadzonych badan

Analizujac efektywnosé¢ funkcjonowania urzedow miast w poszczegdlnych
latach mozna zauwazy¢, iz w 2009 roku w pelni efektywnie funkcjonujacymi byty
Urzad Miasta Gdanska i Urzad Miasta Rybnika. W 2010 roku byty to trzy urzedy,
bowiem w pelni efektywnie funkcjonujacym stat si¢ rowniez Urzad Miasta Kielce.
Do grupy tych urzedow w 2011 roku dotaczyt takze Urzad Miasta Kalisza,
a w kolejnym 2012 roku, Urzad Miasta Gdyni. Sposrod 11 badanych urzedoéw za
w pelni efektywne w ostatnim roku analizowanego okresu mozna uznaé 5 urzedow.
Rozpatrujac zachodzace w czasie zmiany w wynikach pomiaru wzglednej
efektywnosci funkcjonowania badanych urzedéw mozna zatem stwierdzi¢, iz
z roku na rok powigkszato si¢ systematycznie grono urzedéw w petni efektywnych.

Biorac pod uwage wartosci calkowitej efektywnosci technicznej (TE)
mniejsze od jednosci oraz czystej efektywnosci technicznej (PTE) wynoszace 1
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w 2009 roku urzedy miast Elblaga, Kalisza i Kielc byly efektywne technologicznie
przy zatozeniu zmiennych efektow skali. Ze wzgledu na fakt, iz identyfikacja
efektywnosci (nieefektywnosci) tych urzedéow przy statych (model CCR)
i zmiennych (model BCC) efektach nie byta zgodna okreslono dodatkowo
efektywnos$¢ skali (e _s_vrs), na podstawie ktorej mozliwe jest okreslenie o ile
mniej naktadow mozna by wykorzysta¢, gdyby wielkos$¢ efektow byta optymalna.
Miara efektywnosci skali przyjmowala wartosci mniejsze od jednosci co wskazuje,
ze urzedy te byly nieefektywne wzgledem skali zaangazowanych czynnikow
produkcji. Uzyskane z estymacji modelu z nierosnacymi efektami skali (NIRS)
warto$ci e s nirs rowne 1 upowazniaja do stwierdzenia, iz urzedy te dzialaly
w obszarze rosnacych efektow skali (Tabela 3).

Tabela 3. Wyniki oceny efektow skali funkcjonowania badanych urzgdow miast w latach

2009-2012
Model z nierosnacymi efektami | Identyfikacja rosnacych efektow
Urzad Miasta skali (NIRS —e_nirs) skali (NIRS —e_s_vrs)

2009 | 2010 | 2011 | 2012 | 2009 | 2010 | 2011 | 2012
Chorzow 0,9030 | 0,9093 | 0,9477 | 0,8510 1 1 1 1
Dabrowa Gornicza | 0,7386 | 0,6906 | 0,7395 | 0,7208 1 1 1 1
Elblag 0,9478 | 0,8861 | 0,8069 | 0,8439 1 1 1 1
Gdansk 1 1 1 1 1 1 1 1
Gdynia 0,9672 | 0,9419 | 0,9964 1 0,9966 1 1 1
Kalisz 0,8893 | 0,9386 1 1 1 1 1 1
Kielce 1 1 1 1 0,9690 1 1 1
Lublin 0,8178 | 0,8321 | 0,9149 1 0,9543 10,8197 | 0,7483 | 0,8774
Plock 0,5776 | 0,5804 | 0,5145 | 0,6385 1 1 1 1
Rybnik 1 1 1 1 1 1 1 1
Zabrze 0,797210,7796 | 0,7132 | 0,7462 | 0,9986 1 0,9665 | 0,9996

Zrodlo: obliczenia wlasne na podstawie przeprowadzonych badan

Urzegdem efektywnym technologicznie, ale przy zalozeniu zmiennych
efektow skali i funkcjonujacym w obszarze malejacych efektow skali byt Urzad
Miasta Kielce, dla ktorego wartos¢ catkowitej efektywnosci technicznej TE
obliczona z modelu CCR byla mniejsza od jednosci, a czysta efektywnosc
techniczna PTE z modelu BCC wynosita 1. Wyrazna réznica pomigdzy
oszacowanymi efektywnosciami wskazuje na wystgpowanie efektow skali.
Wartos¢ e s nirs = 0,9690 swiadczy o funkcjonowaniu tego urzedu w obszarze
malejacych efektow skali. Nieefektywne technologicznie 1 funkcjonujace
w obszarze malejacych efektéow skali byly natomiast trzy urzedy: Urzad Miasta
Gdyni, Urzad Miasta Lublina oraz Urzad Miasta Zabrza. Wszystkie pozostale
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urzedy objete badaniami okazaly si¢ natomiast nieefektywne technologicznie
1 funkcjonujace w obszarze rosnacych efektow skali.

W 2010 roku w petni efektywnymi urzgdami byty Urzad Miasta Gdanska,
Urzad Miasta Rybnika oraz Urzad Miasta Kielce. Jedynie Urzad Miasta Kalisza
byt urzgdem efektywnym technologicznie przy zatozeniu rosnacych efektow skali.
Nieefektywnym technologicznie i funkcjonujacym w obszarze malejacych efektow
skali byt Urzad Miasta Lublina. Pozostale urzedy byly nieefektywne
technologicznie i funkcjonowaly w obszarze rosnacych efektow skali. W roku
2011 w grupie urzedow znalazt si¢ takze Urzad Miasta Kalisza. Ponownie
nieefektywnym technologicznie i funkcjonujacym w obszarze malejacych efektow
skali okazal si¢ Urzad Miasta Lublina, a takze dodatkowo Urzad Miasta Zabrza.
Pozostate urzedy byly nieefektywne technologicznie i funkcjonowaty w obszarze
statych efektow skali, na co wskazywata warto$¢ efektywnosci skali e s vrs
wynoszaca 1. W 2012 roku w grupie urzedow w pei efektywnych znalazt sig
takze Urzad Miast Gdyni. Urzedem efektywnym technologicznie, przy zatozeniu
zmiennych efektow skali, funkcjonujacym w obszarze malejacych efektow skali
stat si¢ Urzad Miasta Lublina. Jedynym urzedem nieefektywnym pod wzglgdem
technologicznym i funkcjonujacym w obszarze malejacych efektow skali byt
Urzad Miasta Zabrza. Pozostate cztery urzedy byly nieefektywne technologicznie
i funkcjonowaty w obszarze rosnacych efektow skali.

Przedstawione dotychczas wyniki analizy pozwolily przede wszystkim na
wyodrebnienie urzedéw funkcjonujacych efektywnie i nieefektywnie wedtug
przyjetych kryteriow zawartych w Tabeli 1. Wyniki te nie daja jednak mozliwo$ci
jednoznacznego uszeregowania poszczegdlnych urzeddow pod wzgledem
osiagnigtego poziomu efektywnosci (chodzi o jednostki uznane za efektywne).
Taka mozliwos¢ daje zastosowanie modelu CCR z tzw. superefektywnos$cia (Tone
2002)" Uzyskane wyniki stanowity podstawe do opracowania rankingu urzedéw od
najbardziej, do najmniej efektywnych, zamieszczonego w Tabeli 4.

W grupie 11 urzedéw miast objetych badaniami, za najbardziej efektywnie
funkcjonujace nalezy uzna¢ Urzad Miasta Gdanska oraz Urzad Miasta Rybnika.
Wysoka pozycje¢ zajmowal tez w poszczeg6élnych latach Urzad Miasta Kielce. Na
uwage zasluguje tez systematyczny awans Urzgdu Miasta Kalisza, z pozycji 7
w roku 2009 na pozycj¢ 2 w roku 2012. W analizowanym okresie zdecydowanie
najgorzej na tle calej badanej grupy wypadtly trzy urzedy: Urzad Miasta Dabrowy
Gorniczej, Urzad Miasta Lublina oraz Urzad Miasta Plocka. Zdecydowanie
najmniej efektywnym byl Urzad Miasta Plocka, w przypadku ktérego obliczona
miara efektywnosci funkcjonowania oscylowala w poszczegdlnych latach
w przedziale zaledwie 0,51-0,64. Wskazuje to koniecznos$¢ redukcji ponoszonych
naktadéw o ok. 40% biorac pod uwagg skale §wiadczonych ustug oraz optymalne
wykorzystania stuzacych do tego celu zasobow.

7 Tone K. (2002) A slacks based measure of efficiency in Data Envelopment Analysis,
European Journal of Operational Research, 143, pp. 32-41.
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Tabela 4. Ranking badanych urzgdéw miast pod wzgledem efektywnosci ich
funkcjonowania w latach 2009-2012 (model CCR z ,,superefektywnoscia’)

Urzad Urzad Urzad Urzad
Miasta 2009 Miasta 2010 Miasta 2011 Miasta

1 Gdansk 1,6432 | Gdansk | 1,5258 | Gdansk | 1,7317 | Gdansk | 1,7417

Pozycja 2012

2 |Rybnik  |1,2094 |Rybnik |[1,5235 |Rybnik |1,3871 |Kalisz | 1,2084
3 Kielce 0,9690 | Kielce 1,0116 | Kalisz 1,0471 | Rybnik 1,1743
4 Gdynia 0,9639 | Gdynia | 0,9419 | Kielce 1,0063 | Kielce 1,1146
5 | Elblag 0,9478 |Kalisz | 0,9386 | Gdynia | 0,9964 | Gdynia | 1,0021
6 | Chorzéw |0,9030 | Chorzéw |0,9093 | Chorzéw | 0,9477 | Lublin | 0,8774
7 | Kalisz 0,8893 |Elblag | 0,8861 |Elblag | 0,8069 | Chorzow | 0,8510
8§ |Zabrze | 0,7961 |Zabrze  |0,7796 | PPV | 7395 | Elplag | 0,8439
Goérnicza
9 | Lublin 0,7804 (D}f;zi’c‘zz 0,6906 | Zabrze | 0,6893 | Zabrze | 0,7459
1o |Dabrowa a0l ublin |0,6821 | Lublin | 0,6846 | P2TOW | 7908
Gornicza Goérnicza
11 Plock 0,5776 | Plock 0,5804 | Ptock 0,5145 | Ptock 0,6385

Zrodlo: obliczenia wlasne na podstawie przeprowadzonych badan

MOZLIWOSCI POPRAWY EFEKTYWNOSCI ALOKACJI ZASOBOW
W BADANYCH URZEDACH MIAST

O efektywnosci alokacji zasobow w badanych urzedach moze $wiadczy¢
zrdéznicowanie kosztéw realizacji $wiadczonych przez nie ustug administracyjnych
oraz poziomu zatrudnienia. Na Rysunku 1 przedstawiono jednostkowe koszty
swiadczenia ustug administracyjnych (ptace i wydatki rzeczowe w przeliczeniu na
1 ushuge, ktorych kwantyfikatorem byta taczna liczba wydanych dowodow
osobistych, praw jazdy oraz decyzji administracyjnych).

Latwo zauwazy¢, iz zdecydowanym liderem w zakresie minimalizacji
kosztow jednostkowych §wiadczenia ustug administracyjnych byt Urzad Miasta
Gdanska. W poszczegdlnych latach analizowanego okresu zawieraly si¢ one
w przedziale od 123,9 do 147,4 zi. Stosunkowo niskie koszty jednostkowe
odnotowano takze w Urzgdzie Miasta Gdyni i Urzgdzie Miasta Rybnika. Te trzy
urzedy mozna zatem uznaé za cechujace si¢ najwigksza efektywnoscia alokacji
posiadanych zasobow. W wigkszosci badanych urzedow wystgpowata tendencja do
wzrostu kosztéw jednostkowych w analizowanym okresie. Jedynie w Urzedzie
Miasta Chorzowa miatl miejsce coroczny spadek poziomu kosztow z 434,3 zt
w 2009 roku do 280,6 zt w 2012 roku. Zdecydowanie najwyzsze koszty
jednostkowe $wiadczenia ustug administracyjnych generowano w Urzedzie Miasta
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Zabrza i1 Urzgdzie Miasta Ptocka. Warto przy tym zaznaczy¢, ze w Urzedzie Miasta
Zabrza koszty te byly najwyzsze w 2009 i wynosily 692,1 zi, ale w kolejnych
latach spadaty, wynoszac odpowiednio 641,7, 607,3 i 594,1 zi Natomiast
w Urzedzie Miasta Plocka miat miejsce ich wyrazny wzrost w latach 2009-2011
(od 552,5 do 672,8 zt), za§ w 2012 roku nieznaczny spadek do poziomu 670,5 zt.

Rysunek 1. Koszty jednostkowe ustug administracyjnych $wiadczonych przez badane
urzedy miast w latach 2009-2012 (z/1 ustugg)

700

Chorzéw Dabrowa Elblag Gdansk Gdynia Kalisz Kielce Lublin  Plock Rybnik Zabrze
Gornicza

m2009 =2010 =2011 =2012

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie przeprowadzonych badan

Oproécz kosztow jednostkowych istotnym elementem obrazu efektywnosci
alokacyjnej badanych urzedow miast jest liczba zatrudnionych w nich
pracownikow w przeliczeniu na 1000 $§wiadczonych ustug administracyjnych.
Najmniej osob w stosunku do liczby $wiadczonych ustug zatrudnionych byto
w Urzedzie Miasta Gdanska (2 osoby) oraz w Urzedzie Miasta Gdyni (3 osoby).
Najwigksze =zatrudnienie w stosunku do liczby ustug (powyzej 10 o0sdb)
wystepowato natomiast w Urzedzie Miasta Zabrza i Urzedzie Miasta Plocka.
Warto zaznaczy¢, ze w analizowanym okresie w Urzg¢dzie Miasta Chorzowa oraz
Urzedzie Miasta Zabrza nastgpowal systematyczny spadek poziomu zatrudnienia.

Generalnie, poréwnanie wielkosci zatrudnienia w relacji do skali
$wiadczonych ustug administracyjnych z jednostkowymi kosztami ich §wiadczenia
w badanych urzedach prowadzi do bardzo zblizonych spostrzezen, co $wiadczy
o tym, ze efektywno$¢ ich funkcjonowania zalezata przede wszystkim od wielko$ci
zatrudnienia. Na podstawie uzyskanych wynikéw pomiaru efektywnosci mozna
ustali¢ wystgpujace przerosty zatrudnienia w stosunku do faktycznego
zapotrzebowania zapewniajacego efektywne funkcjonowanie przy zatozeniu
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statych efektow. Majac to na wuwadze, obliczone miary efektywnoSci
funkcjonowania poszczegdlnych urzedow miast wykorzystano do przyktadowego
okreslenia optymalnej wielko$ci zatrudnienia w 2012 roku, a tym samym
wskazania mozliwosci poprawy funkcjonowania urzedow zidentyfikowanych jako
nicefektywne (Rysunek 2).

Rysunek 2. Wyniki optymalizacji wielkosci zatrudnienia w urz¢dach nieefektywnych
w 2012 roku
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Zrodlo: opracowanie wlasne na podstawie przeprowadzonych badan

Z ksztattowania si¢ wielkosci zatrudnienia w 2012 roku w kontekscie oceny
efektywnosci funkcjonowania urzedow miast wynika, ze jego najwigekszy przerost
(231 osob) wystgpowat w Urzedzie Miasta Plocka, begdacym w badanej
zbiorowosci urzedem najmniej efektywnym (0*%=0,6385). W Urzedzie Miasta
Zabrza zatrudnionych bylo o 164 o0s6b za duzo w stosunku do faktycznego
zapotrzebowania (0*%=7459), za§ w Urzedzie Miasta Lublina byto to oséb 149
(6* = 0,8774). Najmniejsze przerosty zatrudnienia zidentyfikowano w Urzedzie
Miasta Chorzowa (60 pracownikow; 6* = 0,8510). Relatywnie niski byl on takze
w Urzgdzie Miasta Elblaga (70 pracownikow; 0* = 0,8439).

PODSUMOWANIE

Na podstawie wynikow przeprowadzonych badan mozna stwierdzi¢, iz
pomimo podobnego 1 ustawowo okreslonego katalogu zadan z zakresu
administracji publicznej efektywno$¢ funkcjonowania badanych urzgdow miast
byta silnie zréznicowana. Nalezy podkresli¢, iz pomiar efektywnosci przy
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wykorzystaniu metody DEA ma charakter wzgledny, co oznacza, iz efektywnos¢
funkcjonowania danego urzedu jest mierzona w odniesieniu do pozostatych
urzgdéow wchodzacych w sklad badanej zbiorowosci. Innymi stowy, nawet
w urzedzie uznanym za najefektywniejszy niewykluczona jest znaczaca poprawa
jego funkcjonowania. Rozpatrujac wielko§¢ zatrudnienia w urzedach miast warto
byloby dodatkowo wzia¢ pod uwagg pomiar jakosci $wiadczonych ustug,
uwzgledniajac chociazby takie kryteria, jak zadowolenie, czy czas obstugi klienta.
Uzyskane wyniki badan nad efektywnos$cia i jakoscia funkcjonowania urzedow
miast moga stanowi¢ asumpt do formulowania rekomendacji i wdrazania
niezbednych zmian zwlaszcza w tych urzedach, ktére osiagaja najstabsze wyniki.
Pomimo ograniczen badawczych, cennym w sensie zarOwno poznawczym, jak
1 utylitarnym wydaje si¢ podejmowanie prob oceny efektywnosci funkcjonowania
réznych typoéw urzedow administracji publicznej w Polsce, zwlaszcza z wykorzys-
taniem metod nieparametrycznych. Wprowadzanie na podstawie uzyskanych
wynikdéw rozwigzan ma przede wszystkim na celu poprawe istniejacego stanu, co
wynika z faktu, iz efektywno$¢ funkcjonowania administracji publicznej i sektora
publicznego w ogdle wywiera istotny wplyw na konkurencyjnos¢ calej gospodarki.
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EFFICIENCY OF FUNCTIONING OF THE CITY OFFICES
IN POLAND IN THE NON-PARAMETRIC APPROACH

Abstract: The article presents results of the own research aimed mainly at
evaluation of the degree of variation in the level of efficiency of functioning
of selected city offices in Poland. Efficiency measurement was carried out
using a non-parametric DEA method. Identification of differences in the
efficiency of functioning enabled among others to estimate an optimal level
of inputs used to deliver administrative services in a group of 11 city offices
as well as to indicate in which of them actions to improve the analyzed
efficiency should be implemented.

Keywords: efficiency, DEA method, public administration
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Streszczenie: Celem badania jest okreslenie tendencji w zakresie zmian
zawarto$ci kapitalu ludzkiego w polskim handlu zagranicznym na tle innych
krajow Europy Srodkowej. Ocena tego zjawiska polegata na oszacowaniu
zawartos$ci naktadéow pracy w polskim eksporcie w podziale na pracg osob
wysoko, S$rednio 1 nisko wykwalifikowanych. Podobnie, oszacowano
struktury naktadéw pracy zaoszczedzonych dzigki importowi. Obliczenia
przeprowadzono przy uzyciu bilansoéw przeptywow migdzygateziowych
pochodzacych z World Input-Output Database (WIOD), co umozliwito
stworzenie jednolitych szeregéw czasowych.

Stowa kluczowe: kapitat ludzki, eksport, import, tablica przeptywow
migdzygaleziowych

WPROWADZENIE

Kapital ludzki jest jednym z wiodacych czynnikow produkcji determi-
nujacych wzrost i konkurencyjnos¢ gospodarki. Dazenie do podniesienia jakosci
tego czynnika zauwazalne jest przede wszystkim w przypadku producentow dziata-
jacych na otwartych rynkach migdzynarodowych, a wigc poddanych silnej pres;ji
konkurencyjnej. W mysl tego rozumowania eksporterzy odgrywaja wiodaca rolg

! Artykut powstat w ramach projektu Narodowego Centrum Nauki DEC-
2012/07/B/HS4/02928 ,,Determinanty rozwoju polskiej gospodarki w XXI wieku.
Analiza empiryczna i projekcje na podstawie systemu modeli makroekonomicznych.”
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we wzroscie produktywno$ci gospodarki (por. np. [Melitz 2003]. Ponizej
przedstawiono wyniki badania majacego zweryfikowa¢ ten poglad w przypadku
polskiej gospodarki. W tym celu oszacowano zawarto$¢ kapitatu ludzkiego w eks-
porcie, imporcie i krajowym popycie finalnym. Procesy zachodzace w latach 1995-
2009 przesledzono na tle krajow Europy Srodkowej, przyjetych razem z Polska do
Unii Europejskiej czyli Czech, Wegier i Stowacji oraz dodatkowo Rumunii
1 Bulgarii.

Przez kapitat ludzki w szerokim sensie rozumie si¢ wszystkie cechy psycho-
fizyczne jednostki, takie jak posiadane wrodzone zdolno$ci, zasob wiedzy, poziom
wyksztalcenia, umiejetnosci i doswiadczenie zawodowe, stan zdrowotny, poziom
kulturalny, aktywnos¢ spoleczno-ekonomiczna, swiatopoglad, itp., ktore wplywaja
bezposrednio, badz posrednio na wydajno$¢ pracy, i ktére sa nierozerwalnie
zwiazane z cztowiekiem, jako nosnikiem owych wartosci [Florczak 2007] (por.
[Shultz 1961], [Laroche i in. 1999], [OECD 2001]). W we¢zszym znaczeniu kapitat
ludzki utozsamiany bywa zazwyczaj z poziomem wyksztatcenia jednostki.

Koncepcja kapitatu ludzkiego nie jest nowa: juz William Petty (za [Folloni
1 Vittadini 2010]) twierdzit, ze praca jest ,,0jcem bogactwa” oraz ze jej warto$¢
powinna by¢ uwzgledniania w szacunku bogactwa narodéw, natomiast Adam
Smith wymienit 5 czynnikow — z ktorych cz¢$¢ mozna uznaé za uosabiajace kapitat
ludzki — determinujacych zréznicowanie plac. Jednakze szersze zainteresowanie
ekonomistow zagadnieniami zwigzanymi z kapitalem ludzkim wywotaly dopiero
prace T. Schultza [1961] i G. Beckera [1962], [1964]. Utozsamiaja oni kapitat
ludzki z nabytymi (w odroznieniu do wrodzonych) umiej¢tnosciami, wiedza i dos-
wiadczeniem. Liczne definicje terminu, ktore pojawily si¢ pdzniej poszerzyty
rozumienie kapitatu ludzkiego o dwie kwestie. Po pierwsze, koncepcja zostata
twardo osadzona w uwarunkowaniach ekonomicznych: tylko te cechy czlowieka,
ktore zwigkszaja jego produktywnos$¢ — zaréwno z jednostkowego, jak i makro-
ekonomicznego punktu widzenia — moga by¢ uznane za jego kapitat (por. np.
[OECD 2001]). Po drugie, zrezygnowano z ograniczenia definiowania kapitatu
ludzkiego jedynie poprzez wyliczanie specyficznych cech nabytych, przyznajac iz
produktywnos¢ zalezy réwniez od zdolno$ci wrodzonych (por. np. [Laroche i in.
1999]. W takim rozumieniu kapitat ludzki jest kategoria wielowymiarowa i moze
by¢ akumulowany w roznych §rodowiskach: szkolnym, zawodowym, rodzinnym,
spotecznym, itp.

ZYozonos$¢ 1 wielowymiarowos¢ samej koncepcji sprawiaja, ze istnieja rézne
propozycje pomiaru kapitatu ludzkiego®. Wszystkie sposoby pomiaru kapitatu
ludzkiego posiadaja swoje zalety i wady (por. [Florczak 2011]) za$ ich zr6znicowa-
nie powodowane jest zarowno specyfika celow badawczych, jak i dostepnoscia
danych. W badaniu, ktorego wyniki zaprezentowano ponizej, jako miernik kapitatu
ludzkiego przyjeto poziom wyksztalcenia pracownikéw. W celu generalizacji

* Wyczerpujacy przeglad czytelnik znajdzie np. w pracy W. Florczaka [2011] (rozdziat 3).
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wnioskow analizg osadzono w komparatywnym $rodowisku krajow cztonkowskich
UE wywodzacych sig z bytego systemu gospodarek nakazowo-rozdzielczych.

Na zakonczenie tego watku rozwazan warto podkresli¢, iz przeprowadzona
w artykule analiza empiryczna intencjonalnie dotyczy kwantyfikacji zwiazkow
pomiedzy kapitatem ludzkim a handlem zagranicznym, co zostalo zawarte w jego
tytule. Ograniczona jest zatem do roli kluczowej sktadowej tzw. kapitatu
intelektualnego, ktory jest koncepcja znacznie od kapitatu ludzkiego szersza (np.
Shveiby[1989], Sulivan [1998], Edvinsson i Malone [2001], Tiwana [2003]).
Ograniczenie to wynika to z dwoch przyczyn. Po pierwsze, wedtug jednoznacznej
opinii wszystkich badaczy problemu to kapital ludzki jest wiodacym komponentem
kapitatu intelektualnego, niezmiennie w tej koncepcji obecnym. Po drugie, bazy
danych umozliwiajace kwantyfikacj¢ analizowanych w pracy zwiazkéw w ramach
metodologii input-ouput nie zawieraja adekwatnych indykatorow kapitatu
intelektualnego. Nie bez znaczenia jest rowniez fakt, ze w odrdznieniu od kapitatu
ludzkiego, kapitat intelektualny jest koncepcja znacznie stabiej empirycznie
doprecyzowana, przede wszystkim z uwagi na brak konsensusu odnosnie jego
gtéwnych sktadowych (vide cytowane w niniejszym akapicie pozycje).

METODA BADAWCZA

Idea pomiaru zawartosci czynnikdw produkcji w handlu zagranicznym
w oparciu o tablice przeptywow migdzygaleziowych sigga lat pigédziesiatych
ubieglego wieku, kiedy to Wasily Leontief opublikowat wyniki swojego badania
empirycznego, wydajace si¢ podwaza¢ klasyczng teori¢ Heckschera-Ohlina
[Leontief 1953]. Wyniki te staty si¢ impulsem do poszukiwania nowych teorii wy-
miany mi¢dzynarodowej z jednej strony i do redefinicji pojecia czynnika produkcji
z drugiej. Model Heckschera-Ohlina okazat si¢ nie do obrony przy zatozeniu, ze
jedynymi czynnikami produkcji sa praca i kapital w tradycyjnym rozumieniu.

Zastosowana metoda odwotuje si¢ bezposrednio do pomystu Leontiefa,
jednak polega na rozdzieleniu nakladéw pracy ponoszonych w gospodarce na
naktady zwiazane z eksportem oraz naktady na zaspokojenie krajowego popytu
finalnego. Dekompozycj¢ taka mozna zapisac jako:

N=N+ V=% +0y", (1)
gdzie y to wektor, ktorego elementy stanowi produkcja finalna w poszczegdlnych
galeziach, a N — naklady pracy w calej gospodarce. Superskrypt K oznacza
produkcje (naktady pracy) na potrzeby krajowe, E — na eksport, v to wektor
mnoznikéw nakladow pracy. Aby dekompozycja byta kompletna, tzn.

uwzgledniata takze naklady pracy ponoszone przy wytwarzaniu produkcji
posredniej, mnozniki pracy obliczone sg jako:

v=1-\"1"n, ()
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gdzie n to wektor wspotczynnikéw bezposredniej pracochlonno$ci (naktady pracy
na jednostke produkcji globalnej), a A to macierz wspotczynnikdw bezposredniej
materiatochtonnosci’.

Na podobnej zasadzie oszacowa¢ mozna naktady pracy zawarte w imporcie.
Wymaga to przemnozenia mnoznikéw pracy przez wektor importu:

NY = "n, (3)

Stosujac wzor (3) nalezy pamigtaé, ze sformutowanie ,,zawarto$¢ naktadow
pracy w imporcie” nalezy traktowaé z pewnym dystansem. Bytoby ono precyzyjne,
gdyby technologia produkcji w krajach pochodzenia importowanych produktow
byta identyczna z technologia stosowana w Polsce, takiej pewnosci jednak nie ma.
Bardziej uprawnione bytoby stwierdzenie, ze sa to naktady pracy, ktore zostaly
zaoszczedzone w krajowej gospodarce dzigki importowi. Metoda Leontiefa byta
juz wykorzystywana do szacowania zawarto$¢ czynnikow produkcji takze
w polskim handlu zagranicznym (por. np. [Marczewski i Wysocka 2000] oraz
[Przybylinski 2012], wczesniej szacunki takie przeprowadzali pracownicy Instytutu
Koniunktur i Cen Handlu Zagranicznego).

BAZA DANYCH

Tablice przeplywéw miedzygateziowych sa ostatecznym i zbilansowanym
zrédlem danych statystycznych. Zestawiane sa mniej lub bardziej regularnie od lat
piecdziesiatych, pozwalaly na oceng zawartosci czynnikow produkcji w wybranych
latach, jednak poréwnania migdzyokresowe byly do tej pory dos$¢ utrudnione.
Polski Gléwny Urzad Statystyczny publikuje tablice w odstgpach pigcioletnich,
przy czym nastgpujace zmiany w zasadach sprawozdawczo$ci statystycznej
utrudniaja prowadzenie porownan.

Istotnym przelomem w badaniach empirycznych stat si¢ projekt World
Input-Output Database (WIOD) 7 Programu Ramowego, finansowanego przez
Komisj¢ Europejska. Opracowana baza danych obejmuje zestaw tablic
przeplywow migdzygateziowych dla 40 krajow. Tablice wyrazone sa w mln USD
w cenach biezacych w podziale na 35 galezi, z wyrdznieniem importu. Opisuja
roczne strumienie produkcji, obejmujac lata 1995-2011. Jest to wigc pierwszy
w historii tak spdjny zar6wno w czasie jak i przestrzeni szereg tablic input-output.
Oczywiscie, nie oznacza to, ze w cudowny sposob pojawily si¢ nowe zrodta
danych. W duzej czgSci mamy tu do czynienia z interpolacja zmiennych lub
usrednianiem wartosci, co daje si¢ czasami zauwazy¢ podczas liczenia roznego
rodzaju wspotczynnikow, udziatow czy tez temp wzrostu.

Uzupehieniem zestawu tablic input-output jest baza danych obejmujaca
wybrane zagadnienia spoteczno-ekonomiczne oraz z zakresu ochrony $rodowiska.

3 Metody obliczen, typy i interpretacja mnoznikéw przedstawione sa w pracy Millera
Blaira [2009].
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W tej pierwszej znajduja si¢ m. in. informacje o udziatach pracownikéw wysoko,
srednio i nisko wykwalifikowanych w catkowitych naktadach pracy. Podziat ten
odpowiada trzem poziomom wyksztatcenia. W przypadku krajow europejskich
pierwotnym zrodlem danych jest Eurostat (Labour Force Surveys)'. Informacje te
moga stanowi¢ dobry miernik stuzacy do oceny zmian naktadéw kapitatu
ludzkiego w produkcji. Udziaty pierwszego i ostatniego typu pracy pokazuja
Rysunki 11 2.

Rysunek 1. Udzial naktadow pracy pracownikéw o wysokich kwalifikacjach w catkowitych

naktadach pracy
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Legenda podana zgodnie z warto$ciami w roku startowym (najwigksza warto$¢ - Wegry, najmniejsza
- Rumunia).

Zrédto: World Input-Output Database [Timmer i in. 2014]

Rysunek 2. Udziat naktadow pracy pracownikoéw o niskich kwalifikacjach w catkowitych

naktadach pracy
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Legenda podana zgodnie z warto$ciami w roku startowym (najwigksza warto$¢ - Rumunia,
najmniejsza - Czechy).

Zrodto: World Input-Output Database [Timmer i in. 2014]

* Wigcej informacji znalezé mozna pod adresem (dostep 10.07.2015):
http://www.wiod.org/publications/source_docs/SEA Sources.pdf
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We wszystkich analizowanych krajach udziat nakladéow pracownikéw
wysoko wykwalifikowanych wzrésl, przy czym do roku 2000 wzrost ten jest do§¢
powolny, a w przypadku Bulgarii i Rumunii obserwujemy regres. Z poczatkiem
wieku sytuacja ulega polepszeniu, do czego najbardziej przyczynia si¢ polska
gospodarka. W 2009 roku nasz kraj osiaga najwyzsza warto$¢ sposrod widocznych
na Rysunku 1.

Rumunia i Bulgaria cechuja si¢ stosunkowo niskim udzialem pracy wysoko
wykwalifikowanej, jednak dopiero Rysunek 2 ukazuje dystans, jaki dzieli ,,mtod-
sze” kraje UE od ,starszych”. Udziat pracy nisko wykwalifikowanej w Bulgarii
spada do 70% dopiero w ostatnim roku proby, podczas gdy w Rumunii udziat ten
jest wyzszy. W tym samym, 2009 roku na Stowacji wyniost on 3,8%. W krajach
»starszych” dominuja pracownicy o $rednich kwalifikacjach, podczas gdy pro-
dukcja w Rumunii 1 Butgarii bazuje na pracy osob o niskich kwalifikacjach.

Mozna z pewnoscia uznaé, ze w okresie 2001-2009 w Europie Srodkowe;
nastapita wyrazna, korzystna zmiana struktury nakladéow pracy pod wzgledem
wyksztalcenia. Najbardziej widoczna poprawa nastapita w Polsce.

WYNIKIT ICH INTERPRETACJA

Oszacowanie zawarto$ci kapitatu ludzkiego w eksporcie, imporcie
i produkcji na rynek krajowy zgodnie z opisana powyzej metoda w przypadku
Polski prowadzi do wynikéw na pierwszy rzut oka dos$¢ zaskakujacych (por.
Rysunki 3 i1 4). Okazuje si¢ bowiem, ze produkcja eksportowa oparta jest w duzo
mniejszym stopniu na pracy wysoko wykwalifikowanej, niz produkcja finalna
przeznaczona dla krajowych odbiorcéw. Co wigcej, stan ten wydaje si¢ poglebiac
wraz z uplywem czasu. Dodatkowo, udzial pracy nisko wykwalifikowanej
w naktadach pracy na rynek krajowy spada szybciej niz w przypadku eksportu i od
2005 roku jest juz nawet nizszy.

Rysunek 3. Udziat naktadow pracy pracownikow o wysokich kwalifikacjach
w calkowitych naktadach pracy
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Zrédto: obliczenia whasne na podstawie World Input-Output Database [Timmer i in. 2014]
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Rysunek 4. Udzial naktadow pracy pracownikow o niskich kwalifikacjach w catkowitych
naktadach pracy
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Zrédto: Obliczenia whasne na podstawie World Input-Output Database [Timmer i in. 2014]

Prowadzona wymiana handlowa jest z punktu widzenia zawartosci kapitatu
ludzkiego neutralna (struktura naktadow zawartych w eksporcie jest niemal iden-
tyczna ze struktura nakltadow zawartych w imporcie). Dzieje si¢ tak w catym
badanym okresie. Moze to si¢ wydawaé niezgodne ze spostrzezeniami o szybkim
rozwoju technologicznym naszego kraju. Nalezaloby si¢ raczej spodziewal, ze
profil wymiany bedzie si¢ zmienialt w kierunku wzrostu wymiany oszczedzajacej
pracg nisko wykwalifikowana kosztem pracy wysoko wykwalifikowanej. Inaczej
moéwiace, udziat naktadéw pracy wysoko wykwalifikowanej powinien rosnaé
szybciej w eksporcie niz w imporcie, a w przypadku pracy nisko wykwalifi-
kowanej powinno by¢ odwrotnie.

Mozna wskaza¢ dwie przyczyny tego stanu rzeczy. Po pierwsze, wzrost
intensywnos$ci handlu wewnatrzgateziowego w polskiej gospodarce, szeroko
potwierdzony wynikami badan empirycznych (por. np. [Czarny i Sledziewska
2009, str. 211-263] oraz [Talar 2012]), ktory powoduje upodabnianie si¢ struktur
importu i eksportu. Po drugie w latach 1995-2009 nastapita zmiana struktury
geograficznej polskiego handlu zagranicznego, co obrazuje Tabela 1.

Tabela 1. Udzial krajéw wysokorozwinigtych w polskim handlu zagranicznym, ceny

biezace
1995 2009
Import 74% 69%
Eksport 74% 86%

Zrédto: obliczenia whasne na podstawie Rocznikow Statystycznych Handlu Zagranicznego

W tej sytuacji warto rozwazy¢ zawezenie badania do produktow podlegaja-
cych wymianie migdzynarodowej, czyli produktéw rolnictwa, gérnictwa i prze-
mystu przetworczego (sekcje A-C w klasyfikacji NACE).
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Rysunek 5. Udziat naktadéw pracy pracownikow o wysokich kwalifikacjach w catkowitych
naktadach pracy (sekcje A-C)
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Zrédto: obliczenia whasne na podstawie World Input-Output Database [Timmer i in. 2014]

Rysunek 6. Udziat naktadow pracy pracownikéw o niskich kwalifikacjach w catkowitych
naktadach pracy (sekcje A-C)
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Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie World Input-Output Database [Timmer i in. 2014]

Zmiana zakresu badania doprowadzita do przewartosciowania wynikow.
Struktura naktadéw jest zdecydowanie bardziej korzystna w przypadku eksportu
1 importu niz produkcji na rynek krajowy. Przyczyna tego stanu rzeczy jest tatwa
do wyjasnienia. Zdecydowanie najwigcej 0s6b z wysokimi kwalifikacjami zajmuje
si¢ wytwarzaniem ustug (edukacja, finanse, ochrona zdrowia), ktoére podlegaja
wymianie migdzynarodowej w bardzo ograniczonym zakresie. Produkcja rolnicza,
gornictwo 1 przemyst przetworczy z natury rzeczy w mniejszym stopniu opieraja
si¢ na kapitale ludzkim. Hipoteza o wiodacej roli eksporteréw w podnoszeniu
jakosci kapitalu ludzkiego zostata wige potwierdzona w przypadku sekcji A-C
(Rysunek 5 i 6), jednak og6lny obraz (Rysunek 3 i 4) ksztaltowany jest pod
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wptywem rosnacej roli, jaka w gospodarce odgrywa sektor ustug. Proces ten obra-
zuje Tabela 2.

Tabela 2. Udziat sekcji D-T w produkcji globalnej, liczony w cenach biezacych

Kraj 1995 2009
Bulgaria 46,4% 61,4%
Czechy 58,2% 60,8%
Polska 55,9% 63,7%
Rumunia 44,1% 61,7%
Stowacja 55,7% 62,5%
Wegry 55,9% 59,9%

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie World Input-Output Database (Timmer i in. 2014)

Jak wida¢, udziatl sekcji ushugowych wzrost w Polsce z 55,9% do 63,7%, co
postawito nasz kraj na pierwszym miejscu wséréd analizowanych gospodarek.
Proces ten wystapit we wszystkich krajach, przy czym zauwazy¢ mozna wyrazna
konwergencjg.

WNIOSKI

W okresie 2001-2009 w Europie Srodkowej nastapito przesunigcie struktury
naktadow pracy pod wzgledem wyksztalcenia. Wzrost udziat pracownikéw o wy-
sokich kwalifikacjach kosztem pracy pracownikéw nisko wykwalifikowanych.
Swiadczy to o wyraznej poprawie jakosci kapitatu ludzkiego. Proces ten
najbardziej uwidocznit si¢ w Polsce, co postawilo nasz kraj na pozycji regio-
nalnego lidera. Zmiany te wynikaja z jednej strony z wiodacej roli eksporterow
wérod firm rolniczych, wydobywczych i przemystowych, z drugiej strony
spowodowane sa rosnaca rola, jaka w gospodarce odgrywa sektor ustug, w ktorym
wymagania co do wyksztalcenia pracownikow sa wyzsze (edukacja, ochrona
zdrowia itp.).

Wymiana handlowa Polski okazala si¢ by¢ neutralna pod wzglegdem
zawartosci kapitatu ludzkiego. Nie ujawnita si¢ tendencja w zakresie zmiany
struktury naktadéw pracy w czasie.
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HUMAN CAPITAL EMBODIED IN THE POLISH FOREIGN TRADE.
ANALYSIS BASED ON WIOD

Abstract: The aim of the study is to identify trends in the changes in the
content of human capital embodied in Polish foreign trade. The way to
estimate this phenomenon was to calculate the labor content of Polish
exports, broken down by high-, medium-, and low-skilled workers. Similarly,
the structure of labor saved thanks to imports was also estimated.
Calculations were performed using input-output tables from the World Input-
Output Database (WIOD), which allowed for creation of unified time series.

Keywords: human capital, exports, imports, input output table
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Streszczenie: Artykul ten porusza problem zalezno$ci migdzy cenami
surowcow a aktywno$cig gospodarcza w kontek$cie zmian strukturalnych
wywotanych kryzysem finansowym w wybranych krajach Unii Europejskiej.
Glownym celem pracy jest analiza przyczynowosci w sensie Grangera oraz
analiza odpowiedzi impulsowych dla cen ropy naftowej, produkcji oraz
inflacji w Niemczech, Francji, Danii, Holandii, Polsce, Czechach i UE dla
okresu od 01.1995 do 04.2014 r. Wyniki empiryczne pokazuja, ze
w badanych gospodarkach istnieje jednokierunkowa zaleznos$¢ przyczynowa
w sensie Grangera od cen ropy do produkcji i inflacji w badanych
gospodarkach.

Stowa Kkluczowe: ceny ropy naftowej, aktywno$¢ gospodarcza, przyczy-
nowo$¢ w sensie Grangera, funkcja odpowiedzi impulsowej

WPROWADZENIE

Kryzysy naftowe lat 70. oraz wczesnych lat 80. XX wieku, staty si¢ glowna
przyczyna dynamicznego wzrostu zainteresowania tematykg relacji migdzy
rynkiem surowcow energetycznych a rozwojem gospodarczym. Wowczas, ceny
ropy naftowej zaczeto postrzega¢ jako jeden z kluczowych czynnikow
powodujacych fluktuacje aktywnosci gospodarczej. Hamilton [2011] analizujac
ceny ropy naftowej oraz recesje gospodarcze w Stanach Zjednoczonych, stwierdzit,
ze aktywno$¢ gospodarcza oraz ceny ropy naftowej cechuja si¢ ujemna korelacja,

! Praca sfinansowana z grantu Wydziatu Nauk Ekonomicznych i Zarzadzania UMK
w Toruniu. Numer grantu: 2185-E.
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wskazujac doktadniej, ze 10 sposrod 11 recesji gospodarczych? na $wiecie zostaty
poprzedzone ostrymi wzrostami cen surowca na rynkach $wiatowych. Natomiast
duze spadki cen ropy oznaczaly czg¢sto poczatek kryzysu gospodarczego.

Zbiezno$¢ czasowa kryzysow gospodarczych ze znaczacymi zmianami
W poziomie cen ropy naftowej nie jest jednoznaczna z istnieniem zaleznosci
przyczynowej. Potwierdzenie ujemnej zalezno$ci migdzy cenami ropy naftowej
a aktywnos$cig gospodarcza z wykorzystaniem metod ekonometrycznych nie jest
obecnie tatwym zadaniem. Jak wskazuje Hooker [1996], problem dotyczy
stabilnosci w czasie, mozliwej liniowej zaleznos$ci. Ekonomisci czesto wskazywali,
ze wplyw zmian cen ropy naftowej na aktywnos$¢ gospodarcza stabl w czasie.
Wynika to m.in. z faktu, ze wigkszo$¢ gospodarek rozwinigtych znaczaco
poprawila efektywno$¢ zuzycia surowca. Gospodarki takie jak Stany Zjednoczone,
Japonia czy Niemcy w 2011 roku zuzywaly dwa razy mniej ropy naftowej do
produkcji tej samej ilosci energii niz w latach 80. XX wieku [Deutsche
Bundesbank 2012]. Nalezatoby si¢ jednak zastanowié, czy zbiezno$¢ czasowa
kryzysow gospodarczych oraz znaczacych zmian w cenach surowcow
energetycznych charakteryzuje sie zwigzkiem przyczynowym w sensie Grangera.

Glownym celem pracy jest analiza wptywu cen ropy naftowej na produkcje
oraz inflacje w Niemczech, Francji, Danii, Holandii, Polsce, Czechach oraz Unii
Europejskiej w kontekscie kryzysu finansowego 2008-2009. Dla prawidlowej
realizacji celu pracy postawiono hipoteze badawcza, ktora brzmi: zalezno$¢ miedzy
cenami ropy naftowej a produkcja i inflacja w panstwach Unii Europejskiej ma
charakter transmisji. Jednoczes$nie nalezy wskazac, ze pojecie transmisji miedzy
cenami ropy a wskaznikami makroekonomicznymi, rozumiane jest jako
jednokierunkowa  zalezno$¢ przyczynowo-skutkowa. Do realizacji celu
wykorzystano analiz¢ przyczynowosci w sensie Grangera z modeli VECM oraz
analize odpowiedzi impulsowych produkcji i inflacji na zmiany cen ropy.

W badaniu analizowano 6 gospodarek europejskich oraz Uni¢ Europejska.
Panstwa wybrano na podstawie trzech gtownych kryteriow: wielkosci PKB,
struktury handlu surowcami energetycznymi oraz zuzycia energii w przemysle —
tak jak w pracy [Geise, Pitatowska 2014].

Artykut sktada si¢ ze wstepu, 2 sekcji oraz zakonczenia. W sekcji 1 zawarto
przeglad literatury, nastepnie opisano wyniki analizy empirycznej. W zakonczeniu
zawarto gtowne wnioski.

PRZEGLAD BADAN EMPIRYCZNYCH

Z teoretycznego punktu widzenia, jak wskazuja Brown i Yucel [2002]
zmienno$¢ cen ropy naftowej wptywa na wazniejsze procesy makroekonomiczne

? Dotyczy recesji po II Wojnie Swiatowej. Spowolnienie gospodarcze w latach 1960-61 nie
zostato wyprzedzone poprzez gwattowne wzrosty cen na rynku ropy naftowej [Hamilton
2011].
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poprzez tzw. kanaly transmisji. Kanat podazowy i kanat inflacyjny stanowia dwa
najwazniejsze kanaty transmisji szokéw naftowych na gospodarki. Poprzez kanat
podazowy, zmiany cen ropy naftowej maja bezposredni wptyw na produkcje, gdzie
przyczyna sg zmiany marginalnych kosztow produkcji. Natomiast kanat inflacyjny
pozwala wskaza¢ efekt zmian cen ropy na inflacje bazowa lub oczekiwania
inflacyjne [Brown, Yucel 2002, Tang i in. 2010].

Po stronie podazowe;j, spadki kosztéw produkcji spowodowane s3 nizszymi
cenami surowca [Finn 2000]. Jak wskazuja Blanchard i Gali [2008], nizsze koszty
produkcji catej gamy dobr energochtonnych, poprzez obnizenie ich cen
i odcigzenie konsumenta moze skutkowa¢ posrednio obnizeniem inflacji.
Oczywiscie, nizsze koszty produkcji przyczyniaja si¢ rowniez do wzrostu
inwestycji na poziomie przedsigbiorstwa oraz kraju, jednakze jak wskazuja Elder
i Serletis [2010] niepewnos$¢ zwigzana z wahaniami cen surowca moze powodowac
takze negatywne skutki dla wielkosci inwestycji. Wzrost konsumpcji natomiast
wywotany jest poprzez wzrost realnych dochodéw konsumentéw, co jest skutkiem
spadku cen ropy i odcigzenia budzetu gospodarstwa domowego poprzez obnizenie
rachunkéw za energie [Hamilton 2009, Kilian 2014].

Bernanke i in. [1997] wskazuja, ze spadki cen surowca poprzez odpowiednig
reakcje banku centralnego (rozluznienie monetarne) moga pobudzi¢ aktywnosé
gospodarcza kraju. Wigze si¢ to z faktem, iz spadajace ceny ropy naftowej moga
powodowaé ztagodzenie inflacji — zwlaszcza inflacji bazowej lub oczekiwan
inflacyjnych [Alvarez i in. 2011]. W przypadku, gdy inflacja bazowa lub
oczekiwania inflacyjne nie zmniejszajag si¢ na skutek spadku cen surowca,
wowczas bank centralny moze nie reagowac polityka monetarng na zmiany,
natomiast bedzie to skutkowato mniejszg reakcja aktywnosci gospodarczej [Hunt
i in. 2001].

ANALIZA EMPIRYCZNA RELACJI MIEDZY CENAMI ROPY
NAFTOWEJ A PRODUKCJA I INFLACJA PANSTW UE

Badanie zalezno$ci dlugookresowych w kontekscie kryzysu finansowo-
gospodarczego

Badanie empiryczne rozpoczgto od analizy stopnia integracji oraz
kointegracji miedzy cenami ropy naftowej Brent, produkcjg oraz inflacjg
w Niemczech, Francji, Danii, Holandii, Polsce, Czechach oraz Unii Europejskiej.
Analiza zostala przeprowadzona na probie 232 obserwacji z okresu od stycznia
1995 do kwietnia 2014 r. Dla wybranych panstw UE analizowano nastgpujacy
zestaw danych o czestotliwo$ci miesigczne;:

— ceny ropy naftowej Brent dla regionu europejskiego (B;) — opisane przez
logarytmy usrednionych cen nominalnych surowca,

— produkcje (Py) — opisang poprzez zlogarytmowane wartosci indeksu produkcji
przemystowej w cenach statych z 2010 roku,
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— inflacje (In) — opisang poprzez zlogarytmowane wartosci indeksu cen
konsumpcyjnych.

W celu uniknigcia znieksztalcenia wynikow, szeregi czasowe zostaty
oczyszczone  ze  skladnika  sezonowo$ci  deterministycznej — metoda
TRAMO/SEATS. Dane dotyczace cen ropy zostaty pobrane z bazy danych IEA,
natomiast wartosci produkcji oraz inflacji zostaly zaczerpnigte z bazy danych
OECD.

Whyniki testowania stopnia zintegrowania poszczegdlnych proceséw
stochastycznych zostaty zaprezentowane w Tabeli 1. Po pierwsze, zastosowano
rozszerzony test Dickeya-Fullera (ADF?) na istnienie autoregresyjnego pierwiastka
jednostkowego, nastgpnie dla potwierdzenia wyniku zastosowany zostat test
stacjonarnosci KPSS®.

Tabela 1. Testy pierwiastka jednostkowego

Poziomy Roznice
Procesy ADF KPSS ADF KPSS
C C+t C C+t C C

Ropa B, | -0,958 -3,229 * 4,362*** | 0,217*** | -7,654***| 0,036

Niemcy P, | -0,957 -2,183 3,292*** | (0,137* -5,31*** | 0,038

In; | -3,029 ** |-3,068 0,186 0,083 -4,562*** | 0,039

Francja P, | -1,139 -1,577 1,134*** | (,826*** | -4,583***| 0,205

In; | -3,017 ** |-3,003 0,178 0,172** -4,531*** | 0,037

Holandia P, | -1,973 -2,616 4,131*** | (,5*** -15,69*** | 0,039

In; | -2,514 -2,579 0,436* 0,242*** | -4732*** | 0,046

Dania P, | -1,98 -1,799 0,997*** | 0,952*** | -1334*** | (,112

In; | -2,816* |-2,946 0,286 0,12* -5,491*** | 0,054

Polska P, | -1,15 -1,994 4,683*** | 0,275%** | -4,292***| (0,113
In; | -2,844* |-2,807 2,897*** | (0,913*** | -4588***| 0,711**

Czechy P, | -0,769 -1,922 -4,404*** | (,43%** -4,802*** | 0,062

In; | -2,095 -2,505 2,168*** | 0,45*** -4,112*** | 0,045

UE P, | -2,405 -2,027 1,495%** | (514*** | -453*** | 0,189

In; | -2,969** |-3,052 0,81%** 0,283*** | -4,145*** | 0,052

*, ** *%% gznacza odrzucenie hipotezy zerowej testu przy poziomie istotnosci,
odpowiednio 10%, 5% oraz 1%.

Zréodlo: obliczenia wlasne

Testy ADF 1 KPSS wskazaty jednoznacznie we wszystkich analizowanych
panstwach, ze produkcja charakteryzuje si¢ pierwiastkiem jednostkowym.
W przypadku zmiennej In; testy ADF i KPSS dostarczaty czasem sprzecznych
wynikéw. Dla przyktadu, test ADF w wersji ze stalg, dla inflacji w gospodarce UE,
wskazuje, ze proces jest stacjonarny przy poziomie istotno$ci 5%, natomiast test

® Hipoteza zerowa testu zaklada, ze proces posiada pierwiastek jednostkowy, Ho: Y; ~ 1(1).
* Hipoteza zerowa testu zaklada, Ze proces jest stacjonarny, Ho: Y; ~ 1(0).
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ADF w wersji ze stalg i trendem oraz test KPSS wskazuja na istnienie pierwiastka
jednostkowego. Testy integracji dla inflacji w Niemczech oraz Francji rowniez nie
wskazuja jednoznacznie, czy procesy te sa zintegrowane (poroéwnaj Tabela 1).
W zwiazku z powyzszym w dalszej czeSci badania przyjeto, ze procesy sa
zintegrowane i analizowano przyrosty procesow.

Do badania kointegracji mi¢dzy procesami zastosowano test Johansena
z uwzglednieniem zatamania strukturalnego oraz bez uwzglednienia zalamania
strukturalnego.  Stosujac  procedure Johansena [1988], gdzie w relacji
kointegracyjnej nie uwzgledniano zalamania strukturalnego, test $ladu
w przypadku gospodarek Holandii, Czech oraz Unii Europejskiej wskazat dwa
liniowo niezalezne wektory kointegrujace, natomiast dla Niemiec, Francji oraz
Polski zidentyfikowano jeden liniowo niezalezny wektor kointegrujacy (poré6wnaj
gorny panel Tabeli 2). W przypadku Danii, test sladu wskazuje, ze rzad macierzy I1
(r=0) jest réwny 0, co oznacza brak relacji kointegracyjnej. Wyniki testu Johansena
[1988] sa zaburzone ze wzgledu na zmiany strukturalne wywotane kryzysem
finansowo-gospodarczym. Dlatego w celu wskazania wlasciwej liczby wektorow
kointegrujacych, postuzono si¢ testem Johansena i in. [2000], ktory pozwala
uwzgledni¢ zatamania strukturalne w trendzie deterministycznym. Test $ladu
wskazuje na wystepowanie dwoch liniowo niezaleznych wektorow kointegru-
jacych dla Niemiec, Francji, Czech oraz Unii Europejskiej. Dla gospodarek
Holandii, Danii oraz Polski zidentyfikowano jeden wektor kointegrujacy (zobacz
panel srodkowy Tabeli 2).

Tabela 2. Analiza kointegracji procedurg Johansena — wyniki testu §ladu

Ho | Niemcy | Francja | Holandia | Dania | Polska | Czechy | EU
Test Johansena (Agace)
r=0 52,99***| 40,57* | 50,67*** | 31,15 54,91*** | 48,77*** | 46,34***
<1 22,50 17,29 26,52** | 15,68 21,77 26,26** | 19,54**
< 9,10 5,61 8,03 5,80 6,31 8,18 2,50
Test Johansena ze zmianami strukturalnymi (egzogeniczne zatamanie w 1X 2008)
r=0 71,26*** | 60,34** | 71,72*** | 76,62*** | 68,52*** | 60,00*** | 74,94***
r<i 33,59* |33,39* |24,69 19,84 26,50 33,79* | 34,69*
< 12,12 7,89 8,47 7,04 5,79 14,73 11,17
Testy istotno$ci dla zmian strukturalnych w relacji kointegrujacej
Bou=0 12,45*** | 4,526 6,16** 2,114 0,009 3,540 2,291
Bor=0 11,00***| 0,813 9,67*** | 2,866* | 1,289 6,757**| 0,413
Bou=Bor=0 | 19,96*** | 24,06*** | 16,477*** | 38,85*** | 10,42*** | 9,553* | 17,26***

*, ** *** gznacza odrzucenie hipotezy zerowej testu przy poziomie istotnosci, odpowied-
nio 10%, 5% oraz 1%.

Zrédto: obliczenia whasne w programie JMulTi

Testy istotnos$ci zmian strukturalnych w réwnaniach dtugookresowych, dla
wszystkich panstw Unii Europejskiej wskazuja, ze tacznie korekta wartosci
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sredniej oraz korekta trendu deterministycznego (H, : Bp, = Bor =0) jest istotna
statystycznie, jednoczesnie dajac podstawy by sadzié, ze zmiany strukturalne
wystepujace w gospodarkach sg na tyle znaczace, ze moga zaburza¢ wyniki testow.
W zwigzku z czym w dalszym badaniu analizowano relacje kointegrujace, ktore
uwzgledniajg zatamania strukturalne w wyrazie wolnym oraz w trendzie.

Modele VECM i analiza przyczynowosci w sensie Grangera

Badanie relacji miedzy cenami ropy naftowej, produkcja a inflacja
w panstwach UE przeprowadzono na podstawie modeli VECM, ktore pozwalaja
uwzgledni¢ przypadek, gdy w systemie wystepuje wigksza liczba wektorow
kointegrujacych. Model VECM 2z jednym liniowo niezaleznym wektorem
kointegrujacym przyjmuje postac (1):

const
AP T 71 P time
Alnt =|Vn [1_ﬂll_ﬂ12 Int +[—ﬂ10 _ﬂls_ﬂu_ﬂlS DU +
AB, | |7 B, o7
t At
1
NG o O | AR, | [ey (1)
p=1
53p 53p 63[) ABI—P Eat

gdzie ¢, jest biatym szumem. Natomiast model VECM dla przypadku z dwoma
liniowo niezaleznymi wektorami kointegrujacymi przyjmuje postac (2):

P const
AA& _ 77:11;12 [1—0—@2} It +{—ﬂlo_ﬂ13_ﬂ14_ﬁ15} time
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W modelach VECM rzad opdznien ustalono na podstawie kryterium
informacyjnego Akaike’a. Parametry dostosowania dlugookresowego w modelach
VECM dla czesci gospodarek UE charakteryzuja si¢ zgodnym z teorig kierunkiem
zalezno$ci. Warunek ten jest spetniony dla Francji i Danii, natomiast w modelach
dla pozostatych panstw przynajmniej jeden z parametrow przyjmuje warto$¢
dodatnig — zobacz Tabela 3.
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Tabela 3. Modele VECM dla wybranych panstw UE

Ho Niemcy Francja | Holandia Dania Polska Czechy EU
r 2 2 1 1 1 2 2
VAR 2 4 3 2 2 3 7
Parametry relacji kointegrujacych
Bio -4,29 -4,89 3,27 -0,75 5,34 -4,38 -4,64
i ) ) -1,64*** -0,865 -1,98*** ) )
11 [-3,709] [-1,25] [-4,554]
i -0,018 | 0,104*** -0,025* 0,07*** | 0,13*** 0,114* 0,048*
12 [-0,632] |[4,708] [-1,919] [3,954] [2,279] [1,754] [1,761]
_0]01*** _0’01*** _0’01*** _0]01*** _0]01*** _0]01*** _0]01***
Bis [-5,303] [-6,752] [-7,223] [-10,16] [-7,414] [-6,105] [-4,93]
)i 0,45%** 0,149 -0,18*** 0,121 0,018 0,228 0,125*
14 [3,384] [1,452] [-2,947] [1,491] [0,103] [0,788] [1,724]
i -0,01*** 0,0003 | 0,001*** | 0,001* 0,001 -0,0001 0,0002
15 [-2,514] [0,501] [3,928] [1,815] [1,206] [-0,065] [0,431]
Bao -4,5738 -4,572 - - - -4,764 -4,448
i -0,02*** | -0,02*** ) ) ) 0,029 -0,07***
22 [-6,001] [-3,675] [1,125] [-5,0]
i 0,0001** | 0,0002** ) ) ) -0,0001 | 0,001***
23 [3,624] [2,838] [-0,046] [4,634]
i 0,053*** 0,031 ) ) ) 0,203* -0,04
24 [3,782] [1,301] [1,896] [-1,057]
i -0,001** | -0,0001 ) ) ) -0,001* 0,0001
25 [-3,624] [-1,082] [-1,802] [0,395]
Parametry dostosowania dlugookresowego
-0,09*** | -0,08*** | -0,33*** | -0,32*** | -0,06*** -0,04 -0,13***
£ [-3,509] [-3,722] [-4,590] [-6,166] | [-3,490] | [-1,126] | [-5,812]
0,011%** -0,004 0,034*** | -0,02*** | 0,02*** | 0,04*** | -0,01***
Y12 [2,238] [-0,804] [4,184] [-3,147] [6,371] [4,807] | [-2,104]
-0,439*** | -0,867*** 0,227 -0,68*** | -0,145** | 0,025 | -0,73***
V13 [-2,829] [-5,323] [0,803] [-3,969] | [-2,024] | [0,197] | [-2,835]
-0,582*** | -0,43*** -0,121 -0,1%**
721 [-2,673] [-3,349] i ) ) [-1,185] | [-2,166]
-0,209*** | -0,092*** -0,1%** | -0,06***
V22 [-5,223] [-3,177] i ) ) [-4,679] | [-4,313]
-0,2612 -0,182 -0,669* 0,346
V23 [-0,198] [-0,191] i ) ) [-1,827] | [0,642]
Wiasno$ci statystyczne modeli
1: 32,6+ 1:21,4+ 1:16,3 1:18,3 1:12,0 1. 15,7 1: 6,47
LB(12) |2:50,4+ 2: 59,9+ 2: 42,6+ 2:40,8+ |2:46,2+ |2:50,3+ |2:33,8+
3:154 3:15,6 3:15,7 3:14,8 3:16,8 3:184 [3:9,98

*, ** *** gznacza odrzucenie hipotezy zerowej testu przy poziomie istotnosci,
odpowiednio 10%, 5% oraz 1%; + oznacza wystgpowanie autokorelacji sktadnika
losowego w danym réwnaniu; r — liczba wektorow kointegrujacych; VAR oznacza rzad
op6znien w modelu VECM.

Zrédto: obliczenia whasne w programie JMulTi
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Tabela 4. Modele VECM dla wybranych panstw UE

Analiza przyczynowosci
B, #> P, In | 556*** | 2,24** | 1,498 | 3,08** | 3,15** | 1,26 | 5,69***

P, In = B, 0,82 0,96 0,97 1,18 | 2,47** | 2,15*% 0,95

Zrédto: obliczenia whasne w programie JMulTi

Ogodlne ujecie parametrow dlugookresowego dostosowania pozwala okresli¢
w jakim stopniu w ciagu jednego okresu nastgpuje korygowanie odchylen od
sciezki dlugookresowego rozwoju. Wartosci wspotczynnikéw dlugookresowego
dostosowania w poszczegdlnych gospodarkach sa zrdéznicowane, co 0znacza
roznice w czasie powrotu do stanu dlugookresowej rownowagi. Wynika to m.in.
z efektywnosci energetycznej kraju oraz stopnia uzaleznienia od dostaw surowca.

Dla Holandii mozna wskazaé, ze migdzy produkcja, inflacjg i cenami ropy
nie istnieje zalezno$¢ przyczynowa w sensie Grangera. W gospodarkach Niemiec,
Francji, Danii, Polski i UE istnieje krotkookresowa zalezno$¢ przyczynowa od cen
ropy naftowej ( B, ) do produkcji (PR, ) i inflacji (In,). Zmiany cen ropy naftowej sa
rowniez stabo egzogeniczne w stosunku do zmian produkcji i/lub inflacji
w Niemczech, Francji, Holandii, Danii i UE. Oznacza to, ze zmiany polityki
gospodarczej w tych panstwach nie majag wplywu na zmiany cen ropy naftowej.
Dla Polski i Czech test przyczynowos$ci wskazuje na odrzucenie hipotezy o braku
przyczynowos$ci od produkcji i inflacji do cen ropy naftowej. Wynik ten odbiega
znaczaco od tego co sugeruje teoria, dlatego nie wysuwa si¢ wniosku o braku
stabej egzogenicznos$ci — zobacz Tabela 4.

Analiza odpowiedzi impulsowych dla wybranych gospodarek UE

Wykresy reakcji produkcji oraz inflacji pokazuja, Ze ekonomiczne
konsekwencje szokow naftowych sa rézne dla gospodarek, ktore znajduja si¢ na
réoznych poziomach rozwoju gospodarczego i charakteryzujg si¢ odmienng
strukturg handlu ropg naftowa (importerzy netto, eksporterzy netto). Importerzy
netto ropy naftowej (m.in. Francja, Polska, Czechy, Unia Europejska)
doswiadczajg spadku wielkosci produkcji w dluzszej perspektywie, natomiast
w poczatkowym okresie po wystgpieniu szoku zaobserwowaé mozna pewne
wahania produkcji. Gospodarki Niemiec oraz Holandii reaguja na szok naftowy,
krotkookresowym wzrostem produkcji. Nastgpnie, podobnie jak w pozostatych
gospodarkach, wielko$¢ produkcji spada, jednakze spadek ten jest znacznie
wolniejszy. Kierunek reakcji produkcji w Niemczech i Holandii jest niezgodny
z teorig ekonomii. Niezgodno$¢ reakcji produkcji w badanych gospodarkach nalezy
thumaczy¢ m.in. poprzez zmiany kurséw walutowych.
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Gospodarka Danii (jako przyklad kraju eksportera netto ropy naftowej)
reaguje znaczacymi spadkami produktywnos$ci juz w pierwszych okresach po
wystapieniu negatywnego szoku naftowego - zobacz Rysunek 1.

Rysunek 1. Analiza odpowiedzi impulsowych

Niemcy Francja
Produkcja Inflacja Produkcja Inflacja
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Zroédlo: obliczenia whasne

Dla krajow eksportujacych rope naftowa, kierunek reakcji produkcji na
bezposredni szok naftowy moze by¢ niejednoznaczny. Sektor przemyshu, ktory
w procesie produkcji jest energochtonny, doswiadcza zaburzen, wynikajacych
z przeptywu czynnikow kapitatu i pracy do innych sektoréw. Efekt ten w ekonomii
nazywany efektem ,rozprzestrzeniania produktywnosci” (thum. productivity
spillovers) powoduije, z jednej strony spadek zagregowanej produkcji, z drugiej
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strony, przyczynia si¢ do poszukiwania i eksploatowania nowych zt6z ropy
naftowej, pobudzajac gospodarke [Herrera i in. 2015]. Dodatkowo, zjawisko
,rozprzestrzeniania produktywno$ci” migdzy sektor ropy naftowej a pozostate
galezie gospodarki moze skutkowaé wzrostem produkcji w przemysle (oil and non-
oil industries) jako odpowiedz na szok naftowy kierowany popytem [Bjornland,
Thorsrud 2013].

Reakcja inflacji na szoki naftowe jest relatywnie wysoka dla gospodarki
niemieckiej i UE, poniewaz w kréotkim okresie po wystapieniu szoku nastgpuje
znaczny wzrost presji inflacyjnej. W przypadku pozostatych krajow wysoko
rozwini¢tych (Francja, Holandia, Dania) presja inflacyjna jest znacznie stabsza
badz nieistotna. Funkcja odpowiedzi na impuls dla gospodarki Czech, pokazuje, ze
reakcja inflacji jest odmienna w pordéwnaniu do pozostatych gospodarek, gdyz
powoduje jej spadek. Analiza odpowiedzi impulsowych, we wszystkich
gospodarkach wskazuje, ze zmiany produkcji i inflacji na szok naftowy maja
trwaly charakter, tzn., ze szoki te nie wygasaja a analizowany system traci
stabilnos¢.

WNIOSKI

W pracy tej analizowano wplyw cen ropy na produkcje oraz inflacje
w krajach UE. Testowano istnienie liniowej kointegracji dla produkcji, inflacji oraz
cen ropy naftowej w kontekScie zmian strukturalnych wywolanych kryzysem
finansowym w 2008 roku. Wykorzystujac procedur¢ Johansena wskazano, ze
dopiero po uwzglednieniu korekty wyrazu wolnego oraz trendu deterministycznego
w relacji dtugookresowej, mozliwe bylo poprawne zidentyfikowanie zjawiska
kointegracji oraz poprawnej liczby wektoréw kointegrujacych.

Wyniki badania empirycznego wskazuja, ze istnieje jednokierunkowa,
krotkookresowa zalezno$¢ przyczynowa od cen ropy naftowej do produkcji
i inflacji w badanych gospodarkach (z wyjatkiem Holandii i Czech). Przy zalozeniu
symetrycznosci dostosowania gospodarek do rownowagi dlugookresowej na
podstawie modeli VECM mozna wskazac, ze proba wykorzystana w pracy wspiera
hipoteze, nie dajac podstaw do jej odrzucenia. Oznacza to, ze zalezno$¢ migdzy
cenami ropy naftowej a produkcjg i inflacja w panstwach Unii Europejskiej ma
charakter transmisji, zaréwno w krotkim jak i dtugim okresie.

Podsumowujac nalezy powiedzie¢, ze wiele czynnikow (m.in. poziom
rozwoju gospodarczego, struktura handlu surowcami energetycznymi, efektywnos$¢
energetyczna przemystu, polityka ekonomiczna kraju czy wahania kursow
walutowych) determinuje ekonomiczne skutki szokow naftowych. Réznice migdzy
krajami w reakcji produkcji i inflacji na szoki naftowe sg widoczne. Biorac pod
uwage polityke monetarng kraju, nalezy powiedzie¢, ze spadajace ceny surowca
w krajach importujacych rope naftowa moga redukowac $rednioterminowe
oczekiwania inflacyjne ponizej celu, wowczas bank centralny moze pobudzi¢
wzrost gospodarczy poprzez dodatkowe poluzowanie polityki monetarnej.
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Polaczenie nizszej inflacji oraz wigkszej produkcji powoduje korzystne,
krétkookresowe wyniki polityki gospodarczej.
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THE IMPACT OF CRUDE OIL PRICES ON PRODUCTION
AND INFLATION IN SELECTED EU COUNTRIES

Abstract: In this article, we examine empirically the relationship between
resources prices and economic activity in the presence of structural break due
to financial crisis in selected European Union countries. The primary
objective is to investigate and analyze the Granger causal relationships and
impulse response function between oil prices, production and inflation
in Germany, France, Denmark, Nederland, Poland, Czech Republic and EU
in period 01.1995-04.2014. Granger causality tests provide evidence that
there is unidirectional causality running from oil prices to production and
inflation.

Keywords: crude oil prices, economic activity, Granger causality, impulse
response function
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Streszczenie: Celem pracy jest analiza wspotzalezno$ci wystepujacych
w ramach mechanizmu transmisji monetarnej gospodarki Polski w latach
2003-2015. Jako narzedzie analizy wykorzystany zostal model VAR.
Otrzymane wyniki wskazuja, ze w badanym okresie poziom inflacji
pozostawat pod wplywem stop procentowych NBP oraz kursu EUR/PLN.
Stwierdzony tez zostal wptyw wskaznika CPI na kurs EUR/PLN. Analiza
funkcji IRF otrzymanych w oparciu 0 model VAR pozwolita zidentyfikowaé
wystepowanie ,,zagadki cenowej”.

Stowa Kkluczowe: inflacja, stopy procentowe, kurs walutowy, mechanizm
transmisji monetarnej, model VAR

WSTEP

Mechanizm transmisji monetarnej jest jednym z najczeSciej badanych
obszarow gospodarki pieni¢znej z dwoch powoddéw. Po pierwsze, poznanie
mechanizmu wptywu polityki pienigznej na gospodark¢ ma zasadnicze znaczenie
dla oceny narzedzi tej polityki. Po drugie, aby zdecydowaé, jaki zestaw
instrumentow polityki monetarnej nalezy zastosowa¢ w danym momencie,
konieczna jest znajomos$¢ wptywu tych instrumentéw na gospodarke oraz rozktad
ich skutkéw w czasie. Aby dokona¢ oceny skutecznosci tych instrumentow,
konieczne jest rozumienie mechanizméw, poprzez ktore polityka pienigzna
wptywa na sferg realng gospodarki oraz na inflacj¢ [Ireland 2005, Mishkin 1996].

W literaturze zagadnienia mechanizmu transmisji monetarnej pojawiajg si¢
rézne jego modele, od bardzo skomplikowanych [Egert i MacDonald 20086,
Mishkin 2007], do mocno zagregowanych, jak ten stosowany przez Bank of
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England [Hall 2001]". Generalnie mechanizm transmisji monetarnej opisuje reakcje
takich parametrow gospodarki, jak inflacja czy popyt zagregowany, na polityke
pieni¢zng banku centralnego. Na og6t przyjmuje si¢ [por. dla przyktadu Demchuk
iin. 2012], ze gtéwnymi kanatami transmisji polityki pieni¢znej sa: kanat stopy
procentowej, kanal kursu walutowego oraz kanaty kredytowe, przy czym ten
ostatni traktowany jest jako dopetnienie koncepcji kanatu stopy procentowe;.
Mozna wigc przyjaé, ze istota mechanizmu transmisji monetarnej, W Wersji
stosowanej przez Bank of England i przyjmowanej réwniez w Polsce [Demchuk
iin. 2012], jest odziatywanie stop procentowych banku centralnego i kursu
walutowego na poziom inflacji. Wynika stad w sposob naturalny pytanie, czy
w gospodarce polskiej takie oddziatywanie zachodzi oraz jaki jest charakter tego
oddziatywania. W badaniach nad mechanizmem transmisji monetarnej pomijana
jest na ogol mozliwos¢ odzialywania zwrotnego inflacji na kurs walutowy.
Przyjecie hipotezy o mozliwosci wystegpowania takiego oddziatywania powoduje
konieczno$¢ postawienia drugiego pytania: czy takie oddzialywanie zwrotne
wystepuje i jakie ma wlasciwosci. OdpowiedZ na te pytania jest celem niniejszego
opracowania.

METODOLOGIA BADAN

Analiza wspbélzaleznosci pomiedzy poziomem stop procentowych
a poziomem inflacji i kursami walutowymi zlotego przeprowadzona zostata
w oparciu o szeregi czasowe indeksu cen dobr konsumpcyjnych (consumer price
indeks — CPI, liczony rok do roku), stopy referencyjnej NBP oraz kursu EUR/PLN?
o czestotliwosci miesiecznej. Wartosci stopy referencyjnej NBP oraz CPI
pochodza ze strony internetowej NBP. Notowania kursu EUR/PLN pochodza
z serwisu Reutersa’. Badaniami objety zostal okres od stycznia 2003 do kwietnia
2015. Daje to szeregi czasowe liczace 148 obserwacji. Na Rysunku 1
przedstawione zostaly wykresy szeregow czasowych wykorzystywanych
zmiennych.

! Tym, co r6zni stosowane modele mechanizmu transmisji jest nie tylko stopien ich
komplikacji. Model stosowany przez Federal Reserve System [por. Kuttner i Mosser
2002] rozni si¢ znaczaco od modelu stosowanego przez Bank of England rowniez
punktem wyjscia (operacje otwartego rynku zamiast stop procentowych), strukturg
i efektem koncowym (popyt zagregowany zamiast stopy inflacji).

2 Pozostate kursy sa w zasadzie kursami krosowymi [por. dla przyktadu Bednarz i Gedek
2008]. Na polskim rynku walutowym, podobnie jak w przypadku pozostatych walut na
obrzezu strefy euro, samodzielnie ksztaltuje si¢ jedynie kurs danej waluty do euro
[Gedek 2012, Gedek 2014].

3 Dostepne na stronie stoog.com
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Rysunek 1. Przebieg szeregéw czasowych indeksu cen dobr konsumpcyjnych (CPI), stopy
referencyjnej NBP oraz kursu EUR/PLN
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Zrodto: obliczenia wlasne

Analiza graficzna przedstawionego na rysunku przebiegu szeregow
czasowych badanych zmiennych sugeruje, iz sg one niestacjonarne. Tego rodzaju
hipotezy formulowane w oparciu o przebieg wykresow sa dosy¢ zawodne
i powinny by¢ potwierdzone analizg statystyczng. Stacjonarno$¢ badanych
szeregow czasowych zbadana zostala przy pomocy testow ADF i KPSS*. Wyniki
testow przedstawione zostaty w Tabeli 1.

Tabela 1. Wyniki testow stacjonarno$ci szeregdw czasowych indeksu cen dobr

konsumpcyjnych (CPI), stopy referencyjnej NBP oraz kursu EUR/PLN

Test ADF Test KPSS
. Poziomy zmiennych | Pierwsze rdznice Statystyka testu Warto$¢
Zmienna K
Statystyka Statystyk Poziomy | Pierwsze | KIytyczna
testu P atestu P zmiennych | réznice («=0,05)
Stoparef. NBP | -0,6125 | 0,8632 | -7,6252 | 0,0000 1,832 0,075
EUR/PLN -1,9285 | 0,3185 | -8,8413 | 0,0000 1,568 0,119 0,464
CPI -0,7360 | 0,8332 | -8,5300 | 0,0000 1,147 0,145

Zrodto: obliczenia whasne

Dane zawarte w Tabeli 1 potwierdzajg hipoteze sformulowang w oparciu
o analiz¢ graficzng. Konkluzje sformutowane zaréwno w oparciu test ADF, jak

* Wigcej na temat testow ADF i KPSS por. Welfe [2009], str. 360 i dalsze.
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i test KPSS sa zgodne, co0 ,,silnie wskazuje na niestacjonarno$¢ zmiennych” [Welfe
2009, str. 368].

Niestacjonarno$¢ badanych szeregdw czasowych powoduje konieczno$é
zastosowania do analizy ich wspolzalezno$ci metodyki opracowanej przez Engla
Grangera [Engle i Granger 1987], rozwinietej nastgpnie oraz Johansena i Juselius
[Johansen i Juselius 1990]. Istota tej metodyki jest tak zwana analiza
kointegracyjna [por. Charemza i Deadman 1997, str. 162 i dalsze; Kusidet 2000,
str. 455 i dalsze]. Punktem wyjscia tej metody jest badanie kointegracji zmiennych.
Najczesciej do tego celu wykorzystywany jest test Johansena. ldea tego testu
polega na przeksztatceniu modelu VAR (Vector Auto Regression) dla poziomow
zmiennych o postaci:

r
X, =A,d, + ZAiXt—i +e, (1)
i=1
gdzie: X = [Xa ... Xa]" — wektor obserwacji na biezacych warto$ciach zmiennych
objasnianych, d;=[do d; diq dyer d|t_r,]T—wekt0r egzogenicznych sktadnikow
rownan, ktorego sktadowymi sg odpowiednio: stala rownania oraz biezace
i opdznione wartosci zmiennych egzogenicznych, A, — macierz parametrow przy
zmiennych wektora d; , A;j— macierz parametréw przy opdznionych zmiennych
wektora X, , e = [ey ... e]" wektory reszt réwnan modelu, r - rzad opdznienia, do
postaci VECM (Vector Error Correction Model) °:

Ax, =P, +TIx,_, + Y TLAX, +¢, (2)
i=1l
K
gdzie: Wy — macierz parametrow przy zmiennych wektora d; , II = z A —1; &~

j=1

reszty modelu. W teécie Johansena do badania kointegracji wykorzystywany jest
rzad macierzy [II, ktory jest rowny liczbie niezaleznych wektorow
kointegracyjnych [Majsterek 1998, str. 123-124]. Wykorzystuje si¢ tu fakt, ze
liczba niezerowych pierwiastkdw charakterystycznych macierzy jest réwna jej
rzedowi. Statystykami testu sg dwie charakterystyki estymatora macierzy IT:

fnn(R) =N (- 4) 3)

i=R+1

Arex (R) = =N In(1—- 4 ;) 4)

gdzie 4; — oszacowane wartosci wlasne, N — liczba obserwacji. Statystyka Aace
stuzy do testowania hipotezy zerowej stwierdzajacej, ze liczba wektorow
kointegracyjnych jest mniejsza lub réwna R, wobec hipotezy alternatywnej
mowiacej, ze liczba wektorow kointegracyjnych jest wigksza od R. Statystyka Amax

> Sposob otrzymywania modelu VECM mozna znalez¢ w pracach Kusidet [2000],
Majsterka [2002] i Osinskiej [2006].
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stuzy do testowania hipotezy zerowej stwierdzajacej, ze liczba wektorow
kointegracyjnych jest rowna R, wobec hipotezy alternatywnej, ze jest ich R+1.
W obydwu przypadkach obszar krytyczny jest prawostronny.

Test Johansena jest testem iteracyjnym. Wartosci wlasne estymatora
macierzy IT sg szeregowane malejgco. W pierwszym kroku hipoteza zerowa
zaktada, ze R = 0. Jesli jest ona odrzucona, wowczas w kolejnym zaklada sie, ze
R =1, itd., az do momentu gdy hipoteza zerowa nie bedzie mogla by¢ odrzucona,
badz R =k — 1, co okresla rzad macierzy i liczbg wektoréw kointegracyjnych. Gdy
nie jest mozliwe odrzucenie hipotezy, ze rzad macierzy IT jest rowny 0, wowczas
model (3) jest modelem VAR dla przyrostow zmiennych, w ktorym nie wystepuje
zalezno$¢ dtugookresowa. Rzad macierzy IT wigkszy od 0 i mniejszy od k wska-
zuje na liczbe wektorow kointegacyjnych, gdy macierz ITjest pelnego rzedu
wowczas szeregi zmiennych sa stacjonarne i model (3) jest modelem VAR dla
poziomow zmiennych.

W oparciu 0 model wskazany przez test Johansena (VAR dla poziomow
zmiennych, VECM lub VAR dla pierwszych roznic) przeprowadza si¢ analizg
przyczynowosci’. Potwierdzenie wystapienia zwiazku przyczynowego pozwala na
przeprowadzenie analizy funkcji odpowiedzi na impuls (Impulse Response
Function — IRF). Analiza ta jest dopelnieniem analizy przyczynowosci. Daje ona
mozliwos¢ okreslenia kierunku oddziatywania impulsu (przyczyny), sily tego
impulsu oraz rozktadu w czasie i szybko$ci jego wygasania.

Poprawno$¢ specyfikacji modeli byta sprawdzona przy pomocy testu
portmanteau’. Stabilno§¢ parametréw byta badana przy pomocy testu QLR®.
Badanie kointegracji i estymacja parametrow modeli opisujacych wspotzaleznosé
badanych szeregéw czasowych wykonana zostata przy pomocy programu GRETL.
Programu ten postuzyt réwniez do wyznaczania wartosci funkcji IRF.

WYNIKI BADAN

W Tabeli 2 zamieszczone zostaty wyniki testu Johansena. Wskazuja one, ze
macierz II jest pelnego rzedu, a wigc do opisu zaleznosci pomiedzy badanymi
szeregami czasowymi cen moze by¢ wykorzystany model VAR dla poziomow
zmiennych dany zaleznoscig (1). Wektor x tego modelu zawieral wartosci

® Chodzi tu o tak zwang przyczynowo$¢ w sensie Grangera. Wiecej na ten temat por.

Charemza i Deadman op. cit., rozdziat 6.3, M. Osinska, op. cit., str.212.

Test portmanteau (portmonetki) weryfikuje ogolng hipoteze o wystepowaniu

autokorelacji reszt rzedu dowolnego rzedu w systemie VAR wykorzystujac statystyke

Ljung-Boxa [Ljung i Box 1978]. Brak mozliwo$ci odrzucenia tej hipotezy, gdy warto$¢

prawdopodobienstwa btedu I rodzaju jest wieksza od przyjetego poziomu istotnosci

(najczesciej 0,05), wskazuje na poprawng budowe modelu.

¥ Quandt Liklehood Ratio. Wigcej na temat testu QLR por. Stock i Watson [Stock i Watson
2007, str. 567 i dalsze].

~
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pozioméw cen badanych produktow, wektor d zawierat wyraz wolny i zmienng
czasowa, zas$ rzad opoznienia byt réwny 3.

Tabela 2. Wyniki testu Johansena

Rzad Wartos¢
macizrzy wlasna Arace P Amax P
0 0,3222 92,508 | 0,0000 | 66,511 | 0,0000
1 0,1110 25,997 | 0,0029 | 20,119 | 0,0158
2 0,0338 58773 | 0,0153 | 5,8773 | 0,0153

Zrodto: obliczenia wilasne

W Tabeli 3 zamieszczone zostaty podstawowe charakterystyki modelu VAR.
Dane tam zawarte wskazuja, ze reszty zadnego z roéwnan nie wykazuja
autokorelacji, na co wskazujg tak wspotczynniki autokorelacji reszt, jak i wartos¢
btedu I rodzaju testu portmanteau, wynoszaca 0,2304. Wyniki testu QLR
wskazywaty na stabilno$¢ parametrow. Spelnione sa wiec warunki estymacji
modeli opartych na danych pochodzacych z szeregdw czasowych. Warto zwrocic¢
uwage na wysoka warto$¢ wspotczynnika determinacji wszystkich rownan, co jest
sytuacja typowa dla takich modeli. Wyraznie r6zna od zera warto$¢ wspotczynnika
korelacji wzajemnej dla reszt rownan wskazuje na mozliwo$¢ wystepowania
powigzan pomie¢dzy poszczegdlnymi réwnaniami i wyznaczenie funkcji IRF. Nie
sg to jednak warto$ci zbyt wysokie, co pozwala sadzi¢, Zze wzajemne
oddziatywanie analizowanych zmiennych nie jest zbyt silne.

Tabela 3. Podstawowe charakterystyki rownan systemu VAR

Parametr opisowy Rownanie
Stopy ref. | EUR/PLN CPI
Wspotczynnik determinacji (RZ) 0,989 0,828 0,956
Wspotczynnik autokorelacji reszt -0,017 -0,010 -0,014
Wspotczynnik korelacji wzajemnej | Stopa ref. -0,130 0,126
dla reszt rOwnania EUR/PLN -0,092

Zrodto: obliczenia wlasne

Wyniki testu przyczynowosci Grangera, przeprowadzone dla badanego
systemu zmiennych, zamieszczone zostaly w Tabeli 4. W tescie przyczynowosci
Grangera hipoteza zerowa méwi, ze zmienna bedaca przyczyna nie wpltywa na
zmienng obja$niang. Hipoteza ta jest odrzucana wtedy, gdy prawdopodobienstwo
bledu I rodzaju (p) jest mniejsze od przyjmowanego zazwyczaj 0,05 lub 0,1.
Przypadki, w ktorych hipoteza o braku wptywu danej zmiennej na inng moze by¢

® Ten rzad opoznienia wskazany zostat przez kryterium AIC. Pozostate kryteria, HQC
i BIC, wskazywaty na mniejszy rzad opdznienia, jednakze zwickszenie rzgdu opdznienia
do wielko$ci wskazanej przez kryterium AIC tylko bardzo nieznacznie pogarszato ich
warto$ci. Wigcej na temat kryteriow informacyjnych por. Osinska [2006], str. 54.
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odrzucona na poziomie istotnosci rownym 0,05 zaznaczone zostaty w Tabeli 4
pogrubieniem. Przypadki, gdy hipoteza o braku oddzialtywania moze byc¢
odrzucona na poziomie nizszym (p wigksze od 0,5 i mniejsze od 0,1), zaznaczone
zostaly pogrubieniem i kursywa.

Tabela 4. Wyniki testu Grangera

Zmienna Zmienna objasniana

objasniajaca Stopa ref. EUR/PLN CPI
[przyczyna] T | p T p T p
Stopa ref. 3,5655| 0,4680 6,2085| 0,0449
EUR/PLN 2,3729 | 10,3053 5,2209 | 0,0735
CPI 28,6595 | 0,0000 59424| 0,0512

Zrodto: obliczenia wlasne

Wyniki zawarte w Tabeli 4 wskazuja na to, ze stopa referencyjna NBP byta
przyczyna (W sensie Grangera) dla indeksu cen dobr konsumpcyjnych (CPI). Stopa
referencyjna NBP nie byta natomiast przyczyng dla kursu EUR/PLN. Mozna tez
przyjac, zaktadajac nizszy poziom istotnosci testu Grangera, ze kurs EUR/PLN byt,
W przyjetym powyzej sensie, przyczyna dla CPI, a wskaznik CPI byt przyczyna dla
kursu EUR/PLN. Zaskakujacy nieco jest wynik testu Grangera wskazujacy, iz CPI
byt przyczyna dla stopy referencyjnej NBP.

Wyniki testu Grangera, opisane powyzej, pozwalaja czeSciowo
odpowiedzie¢ na sformulowane we wstepie pytania badawcze. Mozna mianowicie
potwierdzi¢ oddziatywanie stopy referencyjnej NBP na poziom inflacji. Mozna tez
potwierdzi¢ wystepowanie w badanym okresie oddzialywania zwrotnego poziomu
inflacji na kurs EUR/PLN. Uzyskana w pewnym stopniu jako ,,produkt uboczny”
przeprowadzonej analizy informacja, iz stopa inflacji wptywa na stope referencyjng
NBP, moze wskazywa¢ na opdznienia w reagowaniu Rady Polityki Pienigznej
na sygnaty ptynace z rynku pienig¢znego.

Na pytania dotyczace charakteru oddziatywan pomiedzy zmiennymi w petni
odpowiedzie¢ moze funkcja odpowiedzi na impuls (IRF). Na Rysunku 2
przedstawione zostaty wykresy przebiegu funkcji IRF, opisujace rozktad w czasie
reakcji wskaznika CPI na impuls ze strony stopy referencyjnej NBP oraz ze strony
kursu EUR/PLN, a takze rozktad w czasie reakcji kursu EUR/PLN na impuls ze
strony wskaznika CPI. Wykresy funkcji reakcji na impuls wskaznika CPI
skonstruowane zostaly w ten sposob, ze na osi rzednych odtozona jest wielko$é
reakcji wskaznika CPI na zmiang odpowiednio stopy referencyjnej NBP o 1%
i kursu EUR/PLN 0 1, a na osi odcigtych wyrazony w miesigcach czas
oddziatywania tego impulsu. Wykres funkcji reakcji na impuls kursu EUR/PLN ma
na osi rzednych odlozong wielko$¢ zmiany tego kursu spowodowang zmiang
wkaznika CPI o 1%.
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Rysunek 2. Funkcje odpowiedzi na impuls
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Zrodto: obliczenia wlasne

Wykresy reakcji CPI na impuls ze strony stopy referencyjnej NBP i kursu
EUR/PLN przedstawione na Rysunku 2 pozwalaja zauwazy¢, ze reakcja ta nie jest
wylacznie natychmiastowa i wygasa bardzo wolno. Reakcja CPI na zmiang kursu
ztotego jest dosyC jednoznaczna i zgodna przyjeta teorig — oslabienie ztotowki
objawiajace si¢ wzrostem kursu EUR/PLN skutkuje wzrostem wskaznika CPI.
Jednakze oddziatywanie tego kursu na poziom inflacji nie jest zbyt silne. Po
pierwsze, narasta stosunkowo wolno, osiagajac swoje maksimum w 9-tym
miesigcu od wystapienia tego impulsu, a po drugie, dopiero znaczne ostabienie
ztotego powoduje zauwazalng reakcj¢ wskaznika CPI.

Reakcja wskaznika CPl na zmiane stopy referencyjnej odbiega nieco od
przyjetego na ogodt zatozenia, iz wzrost stopy procentowej skutkuje spadkiem
poziomu inflacji. Funkcja reakcji CPI na szok stopy procentowej przedstawiona na
Rysunku 2 pokazuje, iz poczatkowa rekcja CPI na szok stopy procentowej jest
wzrost jego warto$ci. Ujemne wartosci IRF informujace o odwrotnej zaleznosci
pomiedzy stopa referencyjng NBP i wartoscig wskaznika CPI pojawiaja si¢ dopiero
od 7-ego miesigca PO wystapienia szoku stopy procentowej. Zjawisko to nosi
w literaturze nazwe ,,zagadki cenowej” (price puzzle) [Castelnuovo i Surico 2009,
Demchuk i in. 2012]. Proby jej wyjasnienia ida w dwu kierunkach. Niekiedy
przyjmuje si¢, ze wystapienie tego zjawiska jest skutkiem bigdnej specyfikacji
modelu [np. Demchuk i in. 2012]. Wedtug innej interpretacji ,,zagadka cenowa”
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moze by¢ skutkiem wzrostu oczekiwan inflacyjnych spowodowanych wzrostem
stopy procentowej [np. Castelnuovo i Surico 2009].

Na Rysunku 2 przedstawiony zostal rowniez wykres przebiegu funkcji IRF,
opisujacy rozktad w czasie reakcji kursu EUR/PLN na impuls ze strony wskaznika
CPIl. Z tego wykresu wynika, ze wzrost wartosci wskaznika CPl poczatkowo
wptywal na umocnienie zlotego i to dosy¢ wyraznie, pdzniej pojawiata si¢
tendencja przeciwna, znacznie stabsza. Zjawisko to jest trudne do wyttumaczenia,
na tym etapie badan pozostaje jedynie skonstatowac jego wystapienie.

PODSUMOWANIE

Przeprowadzona analiza mechanizmu transmisji monetarnej w gospodarce
polskiej w latach 2003-2015 potwierdzita wystepowanie wpltywu Stopy
procentowej i kursu walutowego zlotego na poziom inflacji. Pozwolita tez
stwierdzi¢ wptyw wskaznika CPI na kurs EUR/PLN. Funkcje IRF daty mozliwo$é
szczegOtowego opisu ksztaltowania si¢ wskaznika CPIl pod wplywem zmian stopy
referencyjnej NBP i kursu EUR/PLN. Dzigki temu mozliwe byto zidentyfikowanie
wystepowania ,,zagadki cenowe;j”.

Zastosowany model mechanizmu transmisji monetarnej byl dosy¢
uproszczony. Rowniez szeregi czasowe zmiennych byly stosunkowo krotkie.
Mimo to mozliwe byto udzielenie odpowiedzi na pytania postawione we wstepie.
Konieczne jest jednak rozszerzenie modelu ekonometrycznego, podobnie jak
zwigkszenie dlugosci szeregdw czasowych, aby wyjasni¢ watpliwosci dotyczace
opisu mechanizmu transmisji monetarnej w gospodarce polskiej, ktore zostaty
zidentyfikowane w opisanych badaniach.
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ANALYSIS OF THE RELATION BETWEEN THE CENTRAL BANK
INTEREST RATE, INFLATION AND EXCHANGE RATE
OF POLISH ZLOTY

Abstract: The aim of the study was the analysis of the interrelationships
occurring within the framework of the monetary transmission mechanism in
the Polish economy in the years 2003-2015. The tool of analysis was a VAR
model. The results obtained indicate that the inflation level remained under
the influence of the NBP interest rates. The CPI indicator was found to affect
the EUR/USD exchange rate. The analysis of IRF function, obtained from
VAR model, allowed to identify the presence of "price puzzle".

Keywords: inflation, interest rates, exchange rates, monetary transmission
mechanism, VAR model
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Streszczenie: W pracy podjeto probg analizy popytu konsumpcyjnego
z wykorzystaniem kompletnego modelu popytu AIDS. Badania zostaty oparte
na wynikach badan budzetow gospodarstw domowych w okresie 1999-2012.
Dodatkowo kompletny model popytu zostal rozszerzony o zmienng
demograficzng oraz o zmienng czasowa. W pracy zostat rowniez poruszony
problem zerowych wydatkéw oraz problem wspétliniowosci zmiennych.
Wyniki badan wskazujg, ze uwzglednienie zmiennych demograficznych oraz
zmiennej czasowej istotnie wplywa na oszacowania wspolczynnikow
elastycznoéci. Dodatkowo badania wskazaty na region wschodni
(obejmujacym wojewodztwa lubelskie, podkarpackie, podlaskie oraz
swigtokrzyskie) jako region charakteryzujacy si¢ najbardziej odmienng
strukturg popytu w poréwnaniu do pozostatych regionow.

Stowa kluczowe: kompletny model popytu, prawie idealny uktad rownan
popytowych, AIDS, elastycznos$¢ popytu

WSTEP

W pierwszym dziesig¢cioleciu XXI wieku nastgpito daleko idace ozywienie
rynku dobr konsumpcyjnych na skutek wstgpienia Polski do Unii Europejskie;j.
Dodatkowo, zmianie ulegta sytuacja gospodarcza kraju. Potwierdzaja to dane
z Gtéwnego Urzedu Statystycznego, Produkt Krajowy Brutto, wyrazony w cenach
statych, od 2000 do 2012 roku wzrdost o 63,4%. Wraz ze zmiang sytuacji
gospodarczej kraju zmianie ulegty takze preferencje konsumentow.

W tym samym okresie nastgpit rozkwit badan empirycznych nad zjawiskiem
popytu. Rownoczesnie zwrocono uwage na koniecznos¢ kompleksowej analizy
zjawisk rynkowych z uwzglednieniem zjawisk substytucyjnosci i komple-
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mentarno$ci. W najnowszej polskiej literaturze dotyczacej okresu 1999-2012
dominujag badania klasyczne obejmujace iloSciowe zmiany popytu lub
wykorzystujace jednoréwnaniowe modele [Gulbicka i Kwasek 2006], [Kwasek
2008], [Stanistawska 2011], [Stanistawska 2012]. Zdecydowana wigkszos¢ modeli
jednoréwnaniowych dotyczy jedynie wptywu dochodu na popyt (tzw. elastycznos¢
dochodowa). W celu lepszego odzwierciedlenia popytu stosuje si¢ modele
nieliniowe, ktore w zaleznosci od zastosowanej funkcji posiadaja przydatne do
analizy wlasnos$ci. Jednoréwnaniowe nieliniowe modele sg szeroko omoéwione
w licznych ksigzkach [Borkowski i in. 2003], [Gruszczynski i Podgorska 2004],
[Osinska 2007]. Nalezy tutaj zaznaczy¢, ze modele jednoréwnaniowe nie
pozwalaja na wyznaczenie mieszanych wspotczynnikoéw elastyczno$ci popytu.
Kompletny model popytu stanowi wiec odpowiednie narzedzie opisu ksztattowania
si¢ calej struktury konsumpcji. W polskiej literaturze mozna takze spotkaé prace,
ktore w swoich badaniach wykorzystujag kompletne modele popytu, ale tylko dla
wybranych grup produktow np.: popyt na migso [Wolak 2008], popyt na alkohol
[Gurgul i Wolak 2008] czy popyt na podstawowe produkty spozywcze [Dudek
2008].

W literaturze brakuje aktualnych badan obejmujacych kompleksowa analize
rynku dobr konsumpcyjnych w Polsce. Ostatnie prace z wykorzystaniem
kompletnego modelu popytu dotyczg okresu 1993-2003 [Suchecki 2006].
Budowane modele w celu poznania aktualnych preferencji konsumentow
wykorzystuja gtownie modele jednoréwnaniowe. Brakuje takze powyzszych badan
w rozrdznieniu na regiony. Budowa kompletnego modelu dla najnowszego okresu
pozwoli na lepsze zrozumienie ztozonej natury popytu konsumpcyjnego oraz
przynajmniej do czeSciowego wyjasnienia prawidtowosci rzadzacych jego
ksztaltowaniem. Natomiast przeprowadzenie analogicznych analiz odrebnie dla
kazdego regionu pozwoli na identyfikacje roznic regionalnych w popycie na dobra
1 ustugi konsumpcyjne.

DANE EMPIRYCZNE

Materiatem empirycznym wykorzystanym w pracy sa dane przekrojowo-
czasowe uzyskane z bazy danych sporzadzonej przez Gtéwny Urzad Statystyczny
odnosnie budzetéw polskich gospodarstw domowych w latach 1999-2012. Stanowi
ona podstawowe zrédlo informacji odnosnie dochodow, spozycia i wydatkow
w gospodarstwach domowych. Po usunigciu obserwacji odstajacych ostateczny
zbior wykorzystany do estymacji parametrow kompletnego modelu popytu liczyt
411247 gospodarstw domowych.

Od 1998 roku w BBGD wprowadzono nowa klasyfikacje przychodow
i rozchodow oparta na klasyfikacji COICOP/HBS. Polega ona na podziale
catkowitych wydatkow na dwanascie grup: (1) zywnos¢ i napoje bezalkoholowe,
(2) napoje alkoholowe, wyroby tytoniowe i narkotyki, (3) odziez i obuwie, (4)
uzytkowanie mieszkania, (5) wyposazenie mieszkania i prowadzenie gospodarstwa
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domowego, (6) zdrowie, (7) transport, (8) tacznos¢, (9) rekreacja i kultura, (10)
edukacja, (11) restauracje i hotele, (12) inne towary i ustugi.

Budowa modelu z zaproponowanymi grupami wydatkow wymusza
uwzglednienia indekséw cenowych. Indeksy cenowe zgodne z powyzszg
klasyfikacja GUS sporzadzit dopiero w odniesieniu do danych z 1999 roku.
Dlatego w pracy wykorzystano wyniki BBGD od 1999 do 2012. Dane z 2012 roku
byly najnowszymi danymi dostepnymi w momencie pisania tej pracy.

METODYKA BADAN

W 1980 roku zostat zaproponowany jeden z najbardziej popularnych postaci
funkcyjnych kompletnych modeli popytu okreslany jako prawie idealny uktad
rownan popytowych (Almost Ideal Demand System). Zostal on zaproponowany
przez Deatona i Muellbauera [1980]. Rozwazyli oni pewng klase preferencji
okreslang jako preferencje typu PIGLOG. Logarytm funkcji wydatkow dla
preferencji typu PIGLOG mozna zapisac jako:

logc(u,p) =(1—u)-loga(p) +u-logb(p) - )

Aby funkcja wydatkéw byla odpowiednio gietka, jej pierwsze i drugie
pochodne czastkowe ze wzgledu na ceny powinny by¢ identyczne jak nieznanej
»prawdziwej” funkcji wydatkow. W pracy Deaton i Muellbauer [1980]
zaproponowali nastepujacy funkcje log a(p) oraz log b(p):

n 1 n n *
loga(p) =a, + Y, ,a, log p, +§Zk:1 " 7alog p, log p, , )

logb(p) =loga(p) + 5[ I, pé* - 3
Po podstawieniu zaproponowanych funkcji log a(p) oraz log b(p) do
logarytmu funkcji wydatkow otrzymuje sie:

n l n n * n
loge(u,p) =a,+ 3 & log p +5 35 37 7 log plog py +uA [ T ol (4)

n 1 n n *
N +Zk:1ak log p, +§Zk:1 1217 log p, log p,

_ _logc(u.,p) _ (5)
Bl Teap” Bl TP
Wykorzystanie lematu Shepharda (6Iog c(u.p) =q;- P _ w;) pozwala na
uzyskanie réwnania udziatu wydatkoéw (w;) na i-te dobro:
n n
W, =&, +Zj:17ij log p; +ﬁiuﬂon:1 P (6)

. 1, . .
gdzie: Vi =E(7/ij +75) -
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Podstawiajac w miejsce nieznanego poziomu uzytecznosci U (6) rownanie
(5) oraz wykorzystujac zalezno$¢ x=c(u,p) mozna uzyska¢ rownanie udziatu
wydatkow na i-te dobro w zaleznosci od catkowitych wydatkow (x) i wektora cen:

n n 1 n n
Wi =g +Zl7/ij log p; +ﬂi(logx—a0 _;ak log p, _EZZ?/H log p, log p|] (7
j= =

k=1 1=1
Aby warunki integralno$ci w kompletnym modelu popytu zostaty spetnione,
wymagane jest spetnienie nastepujgcych zaleznosci [Deaton, Muellbauer 1980]:

e warunek sumowalno$ci zostanie spetniony wtedy i tylko wtedy, gdy:
n n n . .
Zi:lai =1, Zi:lﬂi =0, zi=17ij =0, dla kazdego j=1,2,...,n,
e warunek jednorodnosci stopnia zero zostanie speliony wtedy i tylko wtedy,
gdy Z';:lyij =0, dla kazdego i=1,2,...n,

e warunek symetrii zostanie spetniony jesli dla wszystkich i, j=1,2,...n ¥ = 7j;,

e warunek ujemnej potokreslonosci macierzy Stuckiego wymaga aby wlasne
skompensowane elastycznosci cenowe byte niedodatnie.
Na podstawie wyznaczonych roéwnan modelu AIDS mozna wyznaczy¢
podstawowe wspotczynniki elastycznosci:
e Wwspotczynnik nieskompensowanej cenowej elastycznosci  popytu  (wg
Marshalla):
P; agi (x,p) _

g =L s

g +ﬁ_’8i(ai +Zk:17kj log pk) ®)
4  op bow, W, ’

e wspolczynnik skompensowanej cenowej elastyczno$ci popytu (wg Hicksa):

oh = Bla. " 5 log p, —W.
é.ij:&_M:§ij+y_.,_ﬂ.(aj+zkzln, gp, ,)+Wj, o

0 op; W, W,
e wspolczynnik elastycznosci popytu ze wzgledu na catkowite wydatki:
X 0g; (X, .
ei=—-—g'( p)=1+ﬁ.
q, ol W,

(10)
gdzie: 5”- - delta Kroneckera przyjmujgca warto$¢ 1 gdy i=j oraz O w p.p.

AGREGACJA GRUP WYDATKOW

Estymacja kompletnych modeli popytu z zaproponowanymi grupami dobr
wymaga uwzglednienia w  procesie  estymacji  indeksow  cenowych
charakteryzujacych  si¢  wspotliniowoscig  statystyczng.  Wspolliniowose
statystyczna  jest zjawiskiem niepozadanym 1 skutkuje negatywnymi
konsekwencjami [Maddala 2006, str. 324], [Welfe 2003, str. 141]. Analiza
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macierzy wspotczynnikow korelacji Pearsona’ pomigdzy indeksami cenowymi
moze sugerowac, ze pomiedzy zmiennymi wystepuje wspotliniowo$¢, jednak przy
interpretacji wynikow nalezy by¢ szczegolnie ostroznym ze wzgledu na fakt, ze
model AIDS jest modelem nieliniowym i wyniki analizy nie musza jednoznacznie
wskazywaé na problem wspotliniowosci. Jednym z proponowanych rozwigzan
powyzszego problemu jest usunigcie zmiennej lub zmiennych [Welfe 2003,
str. 146], jednak w przypadku kompletnych modeli popytu wspomnianego
podejscia nie mozna zastosowaé, poniewaz uniemozliwia pozniejsze oszacowanie
elastyczno$ci. Kolejnym rozwiazaniem problemu wspotliniowosci  jest
zastosowanie regresji grzbietowej [Trzgsiok 2014], jednak regresje grzbietowsg
mozna wykorzysta¢ tylko w przypadku modeli jednoréwnaniowych. Wobec
powyzszego zastosowanie uogolnionego twierdzenia Hicksa-Leontiewa méwiace
o grupowaniu tych dobr, dla ktorych indeksy cenowe ksztattuja si¢ podobnie, moze
poprawi¢ jako$¢ estymowanych parametréw oraz unikng¢ negatywnych skutkow
wspotliniowosci.

Kolejnym problemem wystgpujacym podczas estymacji kompletnych modeli
popytu jest problem ,,zerowych wydatkéw” [Castafion-Herrera i Urzta 2011].
Udzial procentowy gospodarstw z zerowymi wydatkami w niektorych grupach
przekracza poziom 20%. Rozwigzaniem powyzszego problemu moze by¢
przeprowadzenie imputacji brakow danych, jednak przy tak duzym poziomie
brakéw wyniki imputacji moga by¢ niezadawalajace. Kolejnym rozwigzaniem jest
wykorzystanie modeli dla danych cenzurowanych [Wooldridge 2013, str. 609].

Wykorzystanie modeli dla danych cenzurowanych nie rozwigzuje problemu
wspotliniowosci pomigdzy zmiennymi, a dodatkowo utrudnia proces estymacji
kompletnych modeli popytu. Wobec powyzszego wydaje sig¢, ze jedynym
rozwigzaniem pozwalajacym na przezwycigzenie wspomnianych probleméw jest
wykonanie agregacji dobr. Majac na uwadze uogélnione twierdzenie Hicksa-
Leontiewa do wyznaczenia agregowanych dobr wykorzystano metod¢ gtownych
sktadowych [Jolliffe 2002]. Przeprowadzone symulacje wykazaly, ze zarowno
metoda gtownych sktadowych na podstawie macierzy korelacji jak i na podstawie
macierzy kowariancji nie pozwala na uzyskanie zadowalajgcych wynikow. Wobec
powyzszego zdecydowano si¢ na zmodyfikowanie macierzy shuzacej do
przeprowadzenia metody gtéwnych sktadowych. W tym celu wykorzystano
macierz wspotczynnikow korelacji czastkowej pomigdzy indeksami cenowymi.

Na podstawie macierzy  wspoOlczynnikow  korelacji  czastkowej
przeprowadzono metode gtéwnych sktadowych i wyznaczono wartosci wilasne
(Tabela 1).

! Tabela zostata pominieta ze wzgledu na objeto$é artykutu.
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Tabela 1. Siedem pierwszych warto$ci wlasnych uporzadkowanych nierosngco. Wartosci
wiasne uzyskane w metodzie gtéwnych sktadowych na podstawie macierzy
wspotczynnikow korelacji czastkowej pomiedzy indeksami cenowymi

Numer o Procent Skumulowany

, . Wartos¢ . Skumulowane .
glownej . tasna calk(')wn.e.J warto$ci wlasne procent (':aik(.).w ite]
sktadowej W wariancji wariancji

1 1,9997 16,66% 1,99971 16,66%

2 1,9818 16,52% 3,98153 33,18%

3 1,8846 15,71% 5,8662 48,88%

4 1,6791 13,99% 7,54533 62,88%

5 1,5173 12,64% 9,06266 75,52%

6 1,2250 10,21% 10,2877 85,73%

7 1,0810 9,01% 11,3687 94,74%

Zrodto: obliczenia wilasne

Na podstawie otrzymanych wynikéw mozna wnioskowaé, ze wykorzystujac
6 pierwszych gléwnych sktadowych mozna uzyska¢ ok. 85% odwzorowania
pierwotnej zmiennosci w danych. Na tej podstawie zdecydowano si¢ do
zredukowania zbioru do 6 grup wydatkow. Ostatecznie zostaly utworzone
nastepujace grupy wydatkow:

e grupa WI: utrzymanie i wyposazenie mieszkania obejmujaca wydatki na
utrzymanie mieszkania oraz wydatki na wyposazenie mieszkania,

o grupa W2: Iacznosc¢ i edukacja obejmujgca wydatki na taczno$¢ oraz wydatki na
edukacje,

e grupa W3: pozostale dobra i ustugi obejmujgca wydatki na napoje alkoholowe,
tyton i narkotyki, wydatki na odziez i obuwie oraz wydatki na pozostate towary
1 ustugi,

e grupa W4: transport i rekreacja obejmujaca wydatki na transport oraz wydatki
na kulturg i rekreacje,

e grupa W5: zywno$¢ i zdrowie obejmujaca wydatki na zywno$¢ i napoje
bezalkoholowe oraz wydatki na zdrowie,

e grupa W6 obejmujgca wydatki na hotele, kawiarnie oraz restauracije.

Nowe grupy znacznie zredukowaly rozmiar modelu, jednak problem
zerowych wydatkow nie zostal rozwigzany. Dla grupy W2 udzial zerowych
wydatkéw wyniost 11,5%, natomiast dla grupy W6 udziat wyniost 73,2%.
W zwiagzku z tym, ze podczas estymacji kompletnych modeli popytu jedno
rOwnanie musi zosta¢ pominiete, zdecydowano, ze rownaniem pominietym bedzie
ostatnia grupa wydatkoéw (tj. wydatki na hotele, kawiarnie oraz restauracje).
Natomiast w przypadku drugiej grupy wydatkow, gdzie udzial zerowych
wydatkow  wynosit  11,5%, przeprowadzono imputacj¢ brakow danych
z wykorzystaniem drzew regresyjnych.
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W pracy kompletny model popytu jest to model wielorownaniowy
wykorzystujacy dane przekrojowe z lat 1999-2012. Estymowane kompletne mode-
le popytu zostaly rozszerzone o zmienng reprezentujaca liczbe osob w gospodar-
stwie domowym (Tabela 2) oraz o zmienng czasowg t (Tabela 3). W tym celu
wykorzystano zmodyfikowang metod¢ ,,przesunigcia demograficznego” [Pollak
i Walles 1979]. Do estymacji parametrow modelu wykorzystano iteracyjng
uogblniong wielowymiarowa nieliniowa metod¢ najmniejszych kwadratow.
Warunek sumowalnosci, jednorodnosci i symetrii zostaly uwzglednione w postaci
odpowiednich restrykcji natozonych na parametry modelu w procesie estymacji.
Ostatecznie kompletny model popytu przyjat nastepujaca postac:

W, =a;(z) +Z7/ij Inp; + B (2)(InX—a,(2) +
j=l n 1 n n (11)
_Zak (2)In p, __ZZVH Inp Inp)+At+e
k=1 2 k=1 I=1

gdzie: W, - udziat wydatkéw na i-ta grupe wydatkow,

Z — liczba 0s6b w gospodarstwie domowym,

X — catkowite wydatki gospodarstwa,

pi — indeks cenowy i-tej grupy wydatkow,

t — liczba miesiecy od stycznia 1999 roku,

() =a,+a,2,0,(2) =) + 2, B(2) =B +pz.

Tabela 2. Wyniki weryfikacji hipotezy o zasadno$ci wprowadzenia zmiennej
demograficznej do modelu

a, =0, =0, Warto$¢ statystyki Wartos¢
d p-value

B, =0 testowej krytyczna
Test Walda W=51588,1 X¥=19,67 <,0001
Test LR LR=37186,2 X¥=19,67  <,0001

Zrodto: obliczenia wlasne

Tabela 3. Wyniki weryfikacji hipotezy o tacznej istotnosci A; (i=1,2,...5)

=0 Wartos$¢ statystyki Warto$¢

l testowej krytyczna p-value
Test Walda W=1946,7 X¥=11,07  <,0001
Test LR LR=1045,0 X%¥=11,07  <,0001

Zrodlo; obliczenia wlasne

WYNIKI BADAN

Wyznaczajac wspotczynniki elastycznosci ze wzgledu na catkowite wydatki
mozna przeprowadzi¢ klasyfikacje dobr podobnie jak w przypadku analizy
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wspotczynnikdéw elastyczno$ci dochodowej. Na podstawie otrzymanych wynikow
mozna stwierdzi¢, ze grupa W2 (wydatki na tgczno$¢ i edukacje) oraz W5 (wydatki
na zywno$¢ i zdrowie) zostaty zakwalifikowane jako dobra podstawowe (Tabela
4). Oznacza to, ze udzial tych dobr maleje wraz ze wzrostem udzialu wydatkow.
Dodatkowo najnizszag warto$¢é otrzymano dla grupy W5 (wydatki na zywnos$c¢
i zdrowie). Z kolei najwyzsza wartos¢ wspotczynnika otrzymano dla grupy W4
(wydatki na transport i rekreacje) oraz dla grupy W6 (wydatki na hotele, kawiarnie
i restauracje). Dla grupy utrzymanie i wyposazenie mieszkania otrzymano warto$¢
wspotczynnika zblizong do jedno$ci, co moze oznacza¢, ze zmiana udzialu
wydatkéw na dane dobro jest proporcjonalna do zmiany catkowitych wydatkow.

Tabela 4. Wspotczynniki elastyczno$ei catkowitych wydatkow wyznaczone na podstawie
modelu AIDS dla przecig¢tnego gospodarstwa domowego w Polsce

Grupa - w1 W2 w3 w4 W5 W6
wydatkow

Wspo%czyn’m.k 1,08 0,82 1,35 1,48 0,65 1,47
elastycznosci

Zrodlo: obliczenia wlasne

Tabela 5. Wspotczynniki elastycznosci cenowych popytu (wedlug Hicksa) wyznaczone na
podstawie modelu AIDS dla przecietnego gospodarstwa domowego w Polsce

Grupa wi | w2 | w3 | w4 | w5 | W6

wydatkow zmiana ceny

Wi - | -0,38* 0,22* 0,94* -0,2* -0,64* 0,11*
W2 2 0,98* 0,06 -0,19* 0,79* -1,59* | -0,01
w3 =3 1,8* -0,09* | -2,37* 0,26* 0,64* | -0,19*
w4 g | -041* 0,36* 0,23* -1,06* 0,49* 0,44*
W5 | £ [ -043* -0,23* 0,25* 0,14* 0,31* | -0,02*
W6 N 0,66* -0,01 -0,74* 1,28* 0,02 -1,16*

* oznacza, ze wspolczynnik jest statystycznie r6zny od 0 przy poziomie istotnosci 0,05.
Zrodto: obliczenia whasne

Wspdtczynniki skompensowanych elastycznosci cenowych (zwane tez jako
elastycznosci Hicksa) okreslajg miar¢ samego efektu substytucyjnego, czyli bez
wptywu efektu dochodowego. Zgodnie z teorig ekonomii, wlasne wspotczynniki
elastycznosci Hicksa powinny by¢ niedodatnie, co zostato spetnione dla wigkszo$¢
grup (Tabela 5). Dla grupy W2 (wydatki na taczno$¢ i edukacje¢) wartos¢
wspotczynnika Hicksa nie rozni si¢ statystycznie od 0, natomiast dla grupy W5
(wydatki na zywnos¢ i zdrowie) warto$¢ wspotczynnika Hicksa jest wigksza od 0,
co jest do$¢ zastanawiajagcym wynikiem i moze by¢ skutkiem przeprowadzonej
agregacji dobr, co w znacznym stopniu powoduje znieksztalcenie modelowanego
zjawiska. Dla pozostatych grup wydatkéw otrzymano ujemne wspotczynniki
skompensowanych elastycznosci cenowych. Dla wydatkow na utrzymanie
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i wyposazenie mieszkania (W1) otrzymano wspotczynnik elastycznosci mniejszy
od jednos$ci, co oznacza, ze w analizowanym okresie popyt byl nieelastyczny.
Natomiast dla wydatkow na pozostate dobra i ustugi (W3), wydatkow na transport
i rekreacj¢ (W4) oraz wydatkéw na hotele, kawiarnie i restauracje (W6) otrzymano
wspotczynniki  elastyczno$ci  wigksze od jedno$ci, co implikuje, zZe
W analizowanym okresie popyt byl elastyczny. Dodatkowo najbardziej czuly na
zmian¢ ceny okazat si¢ popyt na pozostate dobra i ustugi (W3) (-2,37%).
Najbardziej powszechnym podzialem terytorium Polski jest podziat
wzgledem wojewddztw, jednak budowa 16 kompletnych modeli popytu oraz
pézniejsza analiza otrzymanych wynikow moze si¢ okaza¢ zadaniem niemozliwym
do przeprowadzenia. Wobec powyzszego zdecydowano si¢ podzieli¢ terytorium
Polski na regiony zgodnie z podziatem zaproponowanym przez GUS (2011):
e region centralny (wojewddztwa: mazowieckie, t6dzkie),
e region potudniowy (wojewodztwa: matopolskie i $lgskie),
e region wschodni (wojewodztwa: lubelskie, podkarpackie, podlaskie, $wig-
tokrzyskie),
e region potnocno-zachodni (wojewddztwa: lubuskie, wielkopolskie, zachodnio-
pomorskie),
e region potudniowo-zachodni (wojewddztwa: dolnoslaskie, opolskie),
e region potnocny (wojewddztwa: kujawsko-pomorskie, pomorskie, warminsko-
mazurskie).
Dla nastepujacych podziatéw zostaly zbudowane i estymowane kompletne
modele popytu, a czastkowe wyniki zostaly przedstawione ponizej (Tabela 6).

Tabela 6. Wartosci wspotczynnikow elastycznosci ze wzgledu na catkowite wydatki
w Polsce i w poszczegdlnych regionach wraz z przedziatami ufnosci (btedy
standardowe wykorzystane do wyznaczenia przedziatlow znajduja si¢ w Tabeli 7)

W1 e; ﬁ e_l W2 e; ﬁ e_l
Polska 1,083 1,080 1,086 Polska 0,818 0,815 0,822
Centralny 1,095 1,088 1,102 Centralny 0,870 0,862 0,877
Potudniowy 1,054 1,047 1,061 Potudniowy 0,782 0,774 0,790
Wschodni 1,183 1,175 1,191 Wschodni 0,748 0,739 0,757
Pin.-Zachodni 1,043 1,035 1,051 Pin.-Zachodni 0,856 0,847 0,866
Pid.-Zachodni 1,053 1,043 1,062 P1d.-Zachodni 0,787 0,776 0,798
Péocny 1,032 1,024 1,040 Péocny 0,824 0,815 0,834

W3 e; e; e; W4 e; e; e;
Polska 1,346 1,342 1,350 Polska 1,480 1,476 1,485
Centralny 1,282 1,273 1,290 Centralny 1,472 1,463 1,481
Potudniowy 1,404 1,394 1,414 Potudniowy 1,531 1,521 1,542
Wschodni 1,363 1,353 1,372 Wschodni 1,400 1,389 1,410
Pin.-Zachodni 1,405 1,394 1,415 Pin.-Zachodni 1,473 1,462 1,484
Pid.-Zachodni 1,349 1,336 1,362 P1d.-Zachodni 1,495 1,481 1,509
Potnocny 1,380 1,369 1,391 Potnocny 1,501 1,490 1,513
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W5 e; E e_l WG e; ﬁ e_,
Polska 0,650 0,648 0,652 Polska 1,474 1,469 1,478
Centralny 0,644 0,640 0,648 Centralny 1,496 1,486 1,507
Poludniowy 0,643 0,639 0,648 Poludniowy 1,443 1,432 1,453
Wschodni 0,645 0,639 0,648 Wschodni 1,419 1,407 1,430

PIn.-Zachodni 0,648 0,644 0,653 Pin.-Zachodni 1,468 1,456 1,480

Pid.-Zachodni 0,660 0,654 0,666 Pid.-Zachodni 1,537 1,522 1,552

Pétnocny 0,671 0,666 0,676 Pétnocny 1,464 1,453 1,476

Zrodlo: obliczenia wlasne

Tabela 7. Wartosci btedow standardowych wspotczynnikéw elastycznosci ze wzgledu na
catkowite wydatki w Polsce i w poszczegdlnych regionach (bledy standardowe
zostaty wyznaczone z wykorzystaniem metody delty)

w1 W2 W3 W4 W5 W6
Polska 0,0016 | 0,0018 | 0,0021 | 0,0022 | 0,0010 | 0,0024
Centralny 0,0035 | 0,0039 | 0,0044 | 0,0045 | 0,0021 | 0,0053
Potudniowy 0,0036 | 0,0042 | 0,0050 | 0,0053 | 0,0023 | 0,0054
Wschodni 0,0040 | 0,0045 | 0,0049 | 0,0056 | 0,0023 | 0,0057

Pin.-Zachodni | 0,0041 | 0,0048 | 0,0054 | 0,0057 | 0,0024 | 0,0061
Pid.-Zachodni | 0,0049 | 0,0056 | 0,0067 | 0,0071 | 0,0031 | 0,0077
Polnocny 0,0041 | 0,0048 | 0,0055 | 0,0059 | 0,0025 | 0,0060

Zrodto: obliczenia wlasne

Ze wzgledu na ograniczong objetos¢ artykulu w pracy pominigto analize
wspotczynnikow elastycznosci cenowy (Hicksa oraz Marshalla) w uktadzie
regionalnym.’

Analizujac grupe W1 (wydatki na utrzymanie i wyposazenie mieszkania)
mozna zauwazyC, ze wartosci wspotczynnika elastycznosci ze wzgledu na
catkowite wydatki w poszczegolnych regionach ksztaltuja si¢ podobnie. Na
szczegblng uwage zastuguje region wschodni oraz region centralny. Region
centralny charakteryzowat si¢ w analizowanych okresie nieco wyzsza warto$cig
wspotczynnika elastycznosci (1,095) jednak najbardziej wyrdzniajacym sie¢
regionem byt region wschodni, dla ktdrego warto$¢ wspotczynnika byta wyraznie
wyzsza w porownaniu do pozostatych regionow (1,183).

Kolejng analizowang grupa byly wydatki na tacznos¢ i edukacje (W2), dla
ktorej warto$ci wspotczynnikow w  poszczegdlnych regionach byly bardzo
zrdéznicowane. Najwyzsza warto$¢ wspotczynnika zostata wyznaczona dla regionu
centralnego (0,87) oraz dla regionu pin.-zachodniego (0,856). Z kolei najnizsza
warto$¢ wspotczynnika zostata wyznaczona dla regionu wschodniego (0,748).

2 Dla o0s6b zainteresowanych istnieje mozliwo$¢ przestania uzyskanych wynikow droga
elektroniczna.
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Grupa W3 obejmuje wydatki na pozostate dobra i ustugi. Analizujac wyniki
otrzymane na podstawie kompletnych modeli popytu mozna zauwazy¢, ze
najbardziej wyrdzniajacym si¢ regionem byl region centralny, dla ktorego warto$¢
wspotczynnika elastycznosci catkowitych wydatkéw byla najnizsza (1,282) oraz
znacznie odbiegajaca od warto$ci wspotczynnikdw w pozostatych regionach.

Rozpatrujac grupe W4 (wydatki na transport i rekreacj¢) mozna zauwazyc,
ze dla regionu centralnego, pin.-zachodniego, ptd.-zachodniego oraz pdinocnego
warto$ci wspotczynnikow elastycznosci catkowitych wydatkow ksztattujg sie na
zblizonym poziomie. Natomiast w regionie wschodnim warto$¢ wspotczynnika
byla znacznie nizsza (1,4) oraz wyraznie odbiegajaca od pozostatych regionow.
Najwyzsza warto$¢ zostata wyznaczona dla regionu potudniowego (1,531).

Wydatki na zywno$¢ i napoje bezalkoholowe zostaly potagczone z wydatkami
na zdrowie w grupie W5. Trzy analizowane regiony (centralny, potudniowy oraz
wschodni) uzyskaty praktycznie identyczne wartosci wspotczynnika catkowitych
wydatkow (ok. 0,644). Najwyzsza warto$¢ zostata wyznaczona dla regionu
poinocnego (0,671).

Ostatnig analizowang grupa byty wydatki na hotele, kawiarnie i restauracje
(W6). Do najbardziej wyrdzniajacych si¢ regionow mozna zaliczy¢ region
wschodni oraz region pid.-zachodni, dla ktéorych wartosci wspolczynnikow
wyraznie odbiegaly w pordéwnaniu do pozostatych regionow. Region wschodni
uzyskatl najnizszg warto$¢ wspotezynnika (1,419), natomiast region ptd.-zachodni
uzyskat najwyzsza warto§¢ wspotczynnika (1,537).

PODSUMOWANIE

Przeprowadzone badania wykazaly, ze prawie idealny uklad roéwnan
popytowych (AIDS) okazal si¢ uzytecznym narzedziem analizy popytu
konsumpcyjnego.  Wykorzystanie = powyzszego  modelu  pozwala na
przeprowadzenie bardziej zaawansowanych analiz dotyczacych popytu
konsumpcyjnego oraz uwzglednienie zaleznosci wystgpujacych pomiedzy réznymi
grupami wydatkéw. Dodatkowo badania potwierdzily, ze zmienne demograficzne
oraz czynnik czasu istotnie wplywaja na uzyskane wartoSci wspolczynnikow
elastycznos$ci. W celu uwzglednienia zmiennych estymowane kompletne modele
popytu zostaly rozszerzone =z wykorzystaniem zmodyfikowanej metody
»przesuniecia demograficznego” Pollaka i Wallesa.

Analogiczne badania zostaly przeprowadzone w rozroznieniu na
poszczegodlne regiony. Wyniki badan jednoznacznie wskazuja, ze elastycznosci
popytowe w Polsce sa regionalnie zréznicowane z regionem wschodnim
(obejmujacym  wojewoddztwa  lubelskie, podkarpackie, podlaskie oraz
swietokrzyskie) jako region charakteryzujacy si¢ najbardziej odmienng struktura
popytu w porownaniu do pozostatych regionow.
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Zatacznik 1. Oceny parametrow w kompletnym modelu popytu (AIDS) oszacowanego dla
wszystkich regionow tacznie z wykorzystaniem iteracyjnej UWNMNK

Parametr Ocena Blad p-value | Parametr Ocena Blad p-value
parametru standardowy parametru | standardowy
ad 0,2978 0,0012 <,0001 Y35 0,0382 0,0056 <,0001
ad 0,0755 0,0004 <,0001 Y a4 -0,0295 0,0039 <,0001
ad 0,0816 0,0008 <,0001 Y45 0,0171 0,0042 <,0001
ald 0,0162 0,0008 <,0001 Y55 0,3545 0,0086 <,0001
al 0,5769 0,0011 <,0001 aq -0,0197 0,0003 <,0001
0 0,0122 0,0010 <,0001 a, -0,0036 0,0001 <,0001
9 -0,0233 0,0002 <,0001 as 0,0121 0,0003 <,0001
9 0,0466 0,0007 <,0001 a, 0,0156 0,0003 <,0001
0 0,0667 0,0007 <,0001 as -0,0093 0,0007 <,0001
2 -0,1322 0,0009 <,0001 a, 0,2213 0,0039 <,0001
Y11 0,0929 0,0141 <,0001 B 0,0033 0,0003 0,6225
Y12 0,0426 0,0041 <,0001 Ba 0,0041 0,0001 <,0001
Y13 0,2145 0,0083 <,0001 B 0,0007 0,0002 0,0002
Y14 -0,0894 0,0053 <,0001 Ba -0,0018 0,0002 <,0001
Y15 -0,2764 0,0085 <,0001 Bs -0,0031 0,0003 <,0001
Y22 0,0589 0,0030 <,0001 A 0,0003 0,00004 <,0001
Y23 -0,0200 0,0026 <,0001 A, -0,0001 0,00001 <,0001
Y 24 0,0400 0,0019 <,0001 A3 -0,0009 0,00003 <,0001
Y25 -0,1190 0,0025 <,0001 Ay 0,0003 0,00001 <,0001
Y33 -0,2109 0,0077 <,0001 Ag 0,0003 0,00002 <,0001
Y34 0,0145 0,0037 <,0001

Zrodto: obliczenia wlasne

ANALYSIS OF THE CONSUMER DEMAND
USING THE ALMOST IDEAL DEMAND SYSTEM

Abstract: The paper attempts to analyze consumer demand using a complete
demand system AIDS. The complete demand system is the right tool for the
analysis of consumer demand because it takes into account the phenomenon
of substitutability and complementarity. The research was based on
household microeconomic data collected by GUS (the Polish Central
Statistical Office) in the period 1999-2012. Additionally, a complete demand
model has been extended by the demographic variable and the time variable.
The problem of zero expenditures and the collinearity of variables were
described in the paper. The results show that taking into account the
phenomena of substitutability and complementarity allows a better
understanding of complex interactions occurring in the market for consumer
goods and services

Keywords: complete demand system, Almost Ideal Demand System, AIDS,
elasticity of demand
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Streszczenie: Analiza przyczynowosci w sensie Grangera w dziedzinie czasu
nie pozwala na udzielenie odpowiedzi na pytanie, czy przyczynowo$¢ jest
wynikiem transmisji sygnatéw 0 niskich czy o wysokich czestotliwosciach.
W niniejszym opracowaniu wykorzystano test Breitunga-Candelona do
oceny przyczynowo$ci W sensie Grangera w dziedzinie czestotliwoSci
tygodniowych cen pszenicy paszowej w Polsce i Niemczech w latach 2005-
2013. Przeprowadzone badania potwierdzily wystepowanie przyczynowosci
miedzy cenami wskazujac jednoczesnie, ze transmisja sygnatow cenowych
z rynku niemieckiego do polskiego dotyczy gtéwnie cykli o niskich
czestotliwosciach.

Stowa kluczowe: przyczynowos¢, transmisja pozioma cen, analiza
spektralna, ceny pszenicy

WPROWADZENIE

W warunkach nasilajagcych si¢ procesow globalizacji oraz liberalizacji
polityk handlowych mamy do czynienia ze wzrostem powigzan migdzy rynkami
surowcowymi w roéznych krajach. Wpltyw uwarunkowan wewngtrznych staje si¢
coraz stabszy a wzrasta wptyw czynnikow globalnych. Tym samym wigkszo$¢
wynikow badan wskazuje, Ze transmisja pozioma sygnalow cenowych oraz
zwigzana z nig przyczynowos¢, przebiega od rynkow $wiatowych do rynkow
lokalnych [Prakash 2011, Listorti, Esposti 2012].

Podstawe teoretyczna dla procesow transmisji cenowej stanowi prawo jednej
ceny, moéwigce ze na rynkach w rdéznych lokalizacjach dwa homogeniczne
produkty maja takg samg cen¢ pomniejszong 0 koszty transakcyjne. W przypadku,
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gdy roznice migdzy cenami przekraczaja poziom kosztow transakcyjnych, przy
zatozeniu braku barier handlowych i administracyjnych, arbitrazys$ci wykorzystujac
mozliwosci zysku doprowadza do ich zrownania [Miljkovic 1999, Fackler,
Goodwin 2001].

Badania z zakresu transmisji cenowej pozwalaja na przyblizenie
mechanizmu ksztaltowania cen oraz weryfikacje¢ hipotez dotyczacych efektywnosci
rynkow. Najczesciej testuje sie wystepowanie zaleznosci dlugookresowych (oraz
towarzyszacej im egzogenicznosci), kierunek i szybko$¢ przekazywania impulsow
cenowych czy tez wystepowanie zaleznosci (dostosowan) nieliniowych. Literatura
z tego zakresu jest bardzo szeroka: Barrett [2001], Goodwin i Piggott [2001] czy
Meyer i von Cramon-Taubadel [2004].

Wyniki  dotychczasowych badan wskazuja, ze istnieje zwiazek
przyczynowo-skutkowy migdzy cenami pszenicy w Polsce i w Niemczech
[Rembeza 2010, Hamulczuk, Lopaciuk 2013]. Wyniki tych analiz wskazuja, ze
migdzy cenami wystgpuje zarowno zaleznos¢ dlugookresowa, jak i zwigzki
krotkookresowe. Ceny niemieckie sa przyczynag w sensie Grangera dla cen
polskich. Badania Hamulczuka [2015] potwierdzily réwniez asymetryczne
dostosowania cen do $ciezki rownowagi dlugookresowej na rynku pszenicy
paszowej opisywane za pomocg modeli TAR, gdzie zrédtem dostosowan mogg by¢
koszty transakcyjne 1 zwigzany z tym nieliniowy charakter arbitrazu.
Rownoczesnie nie potwierdzono wystgpowania asymetrycznych dostosowan
zgodnie z modelem M-TAR.

Powyzsze badania nie odpowiadaja jednak na pytanie, jakie czestotliwosci,
a tym samym jakie rodzaje wahan, determinujg proces transmisji. W zwigzku
Z powyzszym, celem niniejszego opracowania jest analiza przyczynowosci migdzy
cenami pszenicy paszowej w Polsce i w Niemczech w dziedzinie czestotliwosci
(frequency domain). W tym celu wykorzystano test Breitunga-Candelona
[Breitung, Candelon 2006] stanowiacy rozwinigcie teoretycznych koncepcji
Geweke [1982] i Hosoya [1991]. Badania empiryczne oparto na tygodniowych
notowaniach cen pszenicy paszowej wg Komisji Europejskiej z lat 2005-2013.

PRZYCZYNOWOSC W DZIEDZINIE CZESTOTLIWOSCI — TEST
BREITUNGA-CANDELONA

W opracowaniu badano przyczynowo$¢ w sensie Grangera w dziedzinie
czestotliwo$ci miedzy cenami w Polsce i w Niemczech. Punktem wyjscia dla
rozwazan jest klasyczny dwuréwnaniowy model VAR (Vector AutoRegresive) dla
zmiennych X, oraz Y, (dla uproszczenia zaprezentowano wersje bez zmiennych
deterministycznych) [Granger 1969, Tsay 2010]:

X =@, X+t @y X+ Dy Y+ Dy, Y, 46y (1)

11p 12,p ‘t-p
Y =0, Xy +..+ D

apRip T PorYeg et Oy Y ) + 65 2)
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gdzie: ® to parametry modelu, & to sktadnik losowy, p to maksymalne opdznienie
w modelu VAR (i=1,2,...,p). Rzad op6znienia (p), powinien by¢ tak dobrany, aby
odzwierciedlat naturalne zaleznosci oraz pozwolit na wyeliminowanie
autokorelacji w resztach oszacowanego modelu. Wykorzystujac operator

opoznienia (@(L) =1 -0,L—..® L") wzory 1 i 2 mozna zapisa¢ nastgpujaco:

@(L)Ext]:[q)ll(l—) (Dlz(l—)}(xtj:gt_ (3)
Yi ) \@u(L) @y,h(L)AY,

Zmienna Y nie jest przyczyna w sensie Grangera dla zmiennej X, jezeli
®,,(L)=0. Hipotezg zerowa mozna zweryfikowa¢ przy np. pomocy testu F
12; dlai=1,...,p [Osifiska 2008].

Tak sformutowany test nie pozwala jednak wskaza¢, czy zalezno$ci
przyczynowe wystepuja we wszystkich pasmach czgstotliwosci czy tez niektorych.
Aby okresli¢, ktore wahania zmiennej Y., a doktadniej, o jakich czestotliwosciach,
pozwalaja na prognozowanie zmiennej X; wykorzysta¢é mozna analize
czestotliwosciowa.  Podejmowano  proby  konstrukcji  réznych  rozwigzan
teoretycznych jak i numerycznych w celu rozwigzania tego problemu. Szerzej
o tym pisza m.in. Granger [1969], Pierce [1979], Geweke [1982], Hosoya [1991,
2000], Breitung, Candelon [2006]. W niniejszym opracowaniu wykorzystano test
Breitunga-Candelona [Breitung, Candelon 2006], ktéry nawigzuje do literatury
wskazanej wyzej.

Istota testu polega na testowaniu wspotczynnikow @,,(L)=0, ale dla
roéznych czestotliwosci i przy natozeniu dodatkowych restrykcji. Aby przedstawic¢
idee testu, oraz powigzania migdzy modelem VAR i analizg spektralng, rownanie 3
zapiszemy w postaci reprezentacji éredniej ruchomej [Breitung, Candelon 2006]:

(WD) WL Y m ) 4
‘P(L)"“(LPH(L) ‘PZZ(L)J(UJ‘E“ @

gdzie W(L) =[®(L)G]™, w ktorym G jest macierza tréjkatng dolng dekompozycji
Choleskiego G'G =X tak, ze Gg, =7, oraz E(n;) = | -
Uzyskanie gestosci spektralnej zmiennej X; mozliwe jest dzigki

transformacji Fouriera:

fx<w>=21”{wn<e"”>

badajac statystyczng istotnos¢ wspotczynnikow @

’ +\\p12(efiw)\2}, (5)

gdzie drugi element réwnania ‘\Plz(e"“’)‘z powiazany jest ze zmienng egzogeniczng

i jest wykorzystywany do konstrukcji testu przyczynowosci w sensie Grangera
sugerowanej przez Geweke [1982] i Hosoya [1991]:
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My (@) =tog 2@ | gl [ |, (6)
|, (e7) [, (e7)

Wyrazenie dane wzorem 6 réwna si¢ zero jesli licznik, ktory jest

bezposrednio zwigzany ze zmienng Y, Wynosi zero: ‘\Plz(e-iw)z =0. W procedurze

numerycznej wykorzystuje si¢ fakt, ze:
9”0, (L)

, 7
o) ()

lIjlz(l—) ==

gdzie g* jest dolnym diagonalnym elementem macierzy G™ za$ |@(L)| jest

wyznacznikiem ®(L). Wracajac do przyczynowosci w sensie Grangera, mozemy
napisa¢, ze Y nie wptywa na X w czestotliwosci o jesli:

01267 =[27, O 05k =3, b sin(ke)i =0 ®)

=0 jest, aby obydwa

Koniecznym 1 wystarczajacym warunkiem ‘@lz(e—iw)

komponenty réownania 8 byly rowne zero. W nawigzaniu do modelu VAR (3)
hipotez¢ zerowa, przyjmujaca forme liniowych restrykcji, mozna zapisaé
[Breitung, Candelon 2006]:

Hy :R(@)©,,(L) =0, 9)
gdzie:

(10)

R(w):(cos(co) cos(2w) ... cos(pa))).

cos(w) cos(2w) ... cos(pw)

Dla poszczegdlnych czgstotliwosci @ € (0,77) hipotezg zerowa (9) mozna
testowa¢ wykorzystujac statystyke F, ktéra moze by¢ aproksymowana rozktadem
F(2, T-2p).

Idea ta stanowi uzupelnienie koncepcji zaleznosci dlugookresowej
(kointegracyjnej) i zwiazanej z nig egzogeniczno$ci oraz krotkookresowej
przyczynowo$ci w sensie Grangera analizowanych w dziedzinie czasu. Test
Breitunga-Candelona pozwala na intuicyjng interpretacj¢ wspolbieznosci krotko-
i dlugookresowych wahan poniewaz statystyka testowa jest obliczana dla cykli
o roznej dtugo$ci. Nawigzuje to tez do koncepcji przyczynowos$ci prezentowanej
przez Zielinskiego [1991], ktory dla kazdej sktadowej harmonicznej skutku
znajduje analogiczne sktadowe w strukturze harmonicznej przyczyn. W tym
znaczeniu test Breitunga-Candelona pozwala na okre§lenie, czy przyczynowos¢
w sensie Grangera wynika z przenoszenia sygnalow o niskiej (poza zerows), czy
wysokiej czestotliwosci. Piszac inaczej, test Breitunga-Candelona pozwala
odpowiedzie¢ na pytanie, czy dodatkowa zmienna pozwala na wzrost doktadnosci
prognoz komponentu o danej czestotliwosci interesujacej zmiennej. Warto



Powigzania przyczynowe mi¢dzy cenami pszenicy ... 87

podkresli¢, ze przenoszenie sygnatow nie dotyczy nieskonczonego okresu czasu
(nawet dla niskich czgstotliwosci), lecz jest oparte na idei prognozowania
z jednookresowym wyprzedzeniem.

WYNIKI BADAN

Dane empiryczne, ich wlasciwosci, wyniki dotychczasowych badan

W analizie empirycznej wykorzystano tygodniowe notowania cen skupu
pszenicy paszowej w Polsce i w Niemczech od stycznia 2005 roku do maja 2013
(Rysunek 1). Zrodtem danych jest Komisja Europejska, za$ ceny wyrazono w euro
za tong. Zakres czasowy obejmuje okres po wstapieniu Polski do Unii Europejskiej
i jest taki sam, jak w badaniach do ktorych nawigzujemy. Jak wynika
z dotychczasowych badan, analizowane szeregi czasowe cen pszenicy
charakteryzujg si¢ niewielkg sezonowos$cig oraz mamy do czynienia z zalezno$cig
dlugookresowa miedzy nimi. Ceny w Niemczech sg stabo egzogeniczne wzglgdem
cen polskich oraz sa przyczyng w sensie Grangera dla cen w Polsce.
Przeprowadzone dotychczas badania wskazujg rowniez na wzrost wspotzaleznosci
w czasie [Hamulczuk, Lopaciuk 2013]. Glgbsze analizy dowiodty, ze dostosowania
cenowe do relacji dlugookresowej charakteryzujg si¢ asymetrig. Dostosowania do
rownowagi sg szybsze, gdy ceny polskie sa nizsze od cen niemieckich za$
wolniejsze w okresach, gdy ceny polskie sa wyzsze od niemieckich [Hamulczuk
2015].

Rysunek 1. Tygodniowe notowania cen pszenicy paszowej w Polsce i Niemczech (euro/t)
od stycznia 2005 do maja 2013
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Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych Komisji Europejskiej

Jak wynika z dotychczasowych badan, obydwa szeregi czasowe sa
niestacjonarne [Hamulczuk, topaciuk 2013]. Tym samym ich spektra
charakteryzujg sie przewagag bardzo niskich czestotliwo$ci (trend) co utrudnia
analize czestotliwosciowg. Z tego powodu badania empiryczne w niniejszym
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opracowaniu oparto na szeregach zlogarytmowanych oraz pozbawionych trendu.
Nalezy podkresli¢, ze deterendyzacja (filtracja) moze znieksztatca¢ wyniki analiz
przeprowadzanych w dziedzinie czestotliwosci, w tym zawigzki przyczynowe.
Eliminacj¢ trendu przeprowadzono w dwoch wariantach: stosujgc rdéznicowanie
z krokiem pierwszym (d) oraz wykorzystujac filtr Hodricka-Prescota (hp)
[Hodrick, Prescott 1997]. Szeregi przeksztalcone charakteryzuja si¢ brakiem
pierwiastka jednostkowego 1(0). Z uwagi, ze migdzy szeregami cen mamy do
czynienia z zaleznos$cia dtugookresowa lepszym sposobem detrendyzacji wydaje
si¢ by¢ filtracja z wykorzystaniem filtra hp eliminujacego niskie czgstotliwoséci. Na
Rysunku 2 zaprezentowano efekt obydwu transformacji zmiennych®.

Rysunek 2. Transformacje szeregéw czasowych cen pszenicy
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Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych Komisji Europejskiej

Analiza przyczynowosci z wykorzystaniem testu Breitunga-Candelona

Praktyczne zastosowanie testu Breitunga-Candelona wymaga ustalenia
wielko$ci opdznien modelu VAR. W tym celu mozna wykorzysta¢ kryteria
informacyjne modeli VAR szacowanych w dziedzinie czasu (wzory 1-3).
W naszym przypadku optymalne opdznienia (wg poszczegolnych kryteriow
informacyjnych) modelu VAR szacowanego na danych deterendyzowanych filtrem
hp sa nastgpujace: AIC — 4, BIC — 1, HQC — 2. Z kolei optymalne op6znienia dla
modeli VAR estymowanych na pierwszych réznicach wynosza: AIC — 8, BIC — 2,
HQC — 3. Jak wskazuja Breitung i Candelon [2006] minimalna liczba opdznien
umozliwiajagca uchwycenie sktadnika cyklicznego wynosi 3. Stad w naszym
przypadku analiz¢ przeprowadzono dla 3, 4 oraz 8 opdznien w kazdym przypadku.

! Alternatywnym rozwianiem byloby oparcie procedury testowej na poziomach zmiennych
zgodnie z koncepcja Toda, Yamamoto [1995].
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Testujac przyczynowos¢ w dziedzinie czgstotliwo$ci wykorzystano pakiet
,,BreitungCandelonTest” ver. 1.5.1 autorstwa S. Schreibera oraz program GRETL.
Wyniki badan zawarto w postaci graficznej na Rysunkach 3 i 4. Przedstawiono tam
wielkoséci obliczonych statystyk testowych (wskazujagc w legendzie kierunek
przyczynowos$ci i liczbe opdznien) dla poszczegdlnych czestotliwosci.
Réwnoczesnie na rysunkach zawarto warto$¢ krytyczng dla 0=0,05. Niezaleznie od
sposobu przeksztatcenia zmiennych widoczna jest zdecydowana przewaga
odrzucen H, zaktadajacej brak przyczynowosci w sensie Grangera od cen
niemieckich do cen polskich (DE—PL). Stanowi to potwierdzenie badan Rembezy
[2010] czy Hamulczuka i Lopaciuka [2013] przeprowadzonych w dziedzinie czasu.
Warto zauwazy¢, ze przenoszenie sygnatow cenowych z rynku niemieckiego na
rynek polski najsilniejsze jest w pasmie niskich czestotliwosci®. Zalezno$é
przyczynowa w tym kierunku dotyczy wahan periodycznych o dtugosci powyzej 3
miesigcy, w ktorych znajduja odzwierciedlenie cykle towarowe oraz wahania
sezonowe. Wyniki badan posrednio potwierdzaja roéwniez wystepowanie
dtugookresowej (Kointegracyjnej) zaleznoscia miedzy cenami. Jej przejawem
W ninigjszym teScie jest statystyczna istotno$¢ statystyki testowej dla
czestotliwo$ci bliskiej zero. Wraz ze wzrostem czestotliwosci hipoteza zerowa
coraz czgsciej nie jest odrzucana (Rysunek 3, 4).

Rysunek 3. Wyniki testowanie przyczynowosci w sensie Grangera na danych
zroznicowanych z krokiem pierwszym
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Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych z Rysunku 2

Testowanie hipotezy zerowej o nieistotnym wptywie cen polskich na ceny
niemieckie (PL—DE) daje dos¢ niejednoznaczne wyniki (Rysunki 3 i 4). Duzy
wplyw na wyniki badan ma wybor liczby opdznien. Podobnie rzecz si¢ ma
w przypadku testowania odwrotnego kierunku przeptywu informacji, ale tam
wyniki sg bardziej jednoznaczne a zaleznosci silniejsze. W przypadku

2 Czestotliwosé (w) wynoszaca 0,52 odpowiada cyklowi wynoszacemu 12 tygodni, ©=1,03
cyklowi 6 tygodniowemu, o=1,54 cyklowi 4 tygodniowemu, itp.
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zdecydowanej wigkszosci czestotliwosci (i cykli) hipoteza zerowa mowigca
o braku wptywu zmian cen w Polsce na zmiany cen w Niemczech nie zostata
odrzucona. Hipoteza zerowa byla jedynie odrzucana w pasmie wysokich
czestotliwosei (0>2,5), ktore odpowiadajg cyklom ponizej 2-2,5 tygodnia. Wydaje
si¢, ze wahania te mozna taczy¢ np. z dynamikg arbitrazu oraz oczekiwaniami
uczestnikow rynku.

Rysunek 4. Wyniki testowania przyczynowosci w sensie Grangera na danych
zdetrendyzowanych filtrem hp
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Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych z Rysunku 2

Warto podkresli¢ duzy wptyw stosowanych transformacji zmiennych oraz
specyfikacji modelu na otrzymywane wyniki badan. Stosowane kryteria
informacyjne oraz przyjeta liczba op6znien w znaczacym stopniu wplywaja na
formutowane wnioski. Dla niskich czestotliwoSci wigksza zgodnos¢ wynikow
(przy réznych opdznieniach) ma miejsce w przypadku stosowania filtra hp za$ dla
wysokich czgstotliwosci mniejsze réznice miedzy wynikami sg wowczas, gdy
stosujemy réznicowanie zmiennych. Mozna rowniez zauwazy¢ rowniez, ze wraz ze
wzrostem liczby opdznien hipoteza zerowa jest odrzucana rzadziej.

PODSUMOWANIE

Badania w dziedzinie czasu warto uzupelni¢ badaniami w dziedzinie
czestotliwosei, dzigki czemu mozna glebiej pozna¢ natur¢ i mechanizm lezacy
u podstaw transmisji cen. Test Breitunga-Candelona przyczynowosci w sensie
Grangera jest jednym z narzedzi umozliwiajgcych okreSlenie kierunku
przyczynowosci w  zaleznosci od pasma  czestotliwosci  zmiennych.
Przeprowadzone badania wykazaty jednak, ze wyniki tego testu sa do§¢ wrazliwe
na liczbg op6znien oraz sposoby filtracji zmiennych.

Wyniki przeprowadzonych badan wskazuja, ze dominujgcy kierunek
przyczynowosci na rynku pszenicy paszowej ma miejsce od cen niemieckich do
cen polskich. Przy czym, ceny niemieckie pozwalaja lepiej prognozowaé jedynie
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zmiany cen polskich o niskich czgstotliwo$ciach, tzn. cykle dtuzsze niz 3 miesiace.
Przeptyw impulsow cenowych z rynku polskiego na rynek niemiecki jest staby
i istotny jedynie w pasmie wysokich czestotliwosci, ktorym odpowiadaja cykle
ponizej 2,5 tygodnia.

Niniejsze badania mozna rozszerzy¢ w kilku kierunkach. Po pierwsze,
w uktadzie rownan mozna uwzglgdni¢ dodatkowe zmienne kontrolne potencjalnie
mogace wptywaé na zachowania obydwu analizowanych zmiennych cenowych. Po
drugie, badania mozna powigza¢ z koncepcja kointegracji poprzez wiaczenie
w uktad rownan zalezno$ci dtugookresowej. Po trzecie, dla poréwnania mozna
zastosowa¢ inne metody stuzace do testowania przyczynowosci miedzy cenami dla
poszczegdlnych pasm czgstotliwosci.
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CAUSAL LINKS BETWEEN WHEAT PRICES IN POLAND
AND GERMANY - A FREQUENCY DOMAIN APPROACH

Abstract: Granger causality analysis in the time domain does not allow
answering the question whether causality is the result of the transmission of
low or high frequency signals. In this study, the Breitung-Candelon test was
applied to assess Granger causality in the frequency domain for weekly prices
of feed wheat in Poland and Germany in the years 2005-2013. The study
confirms the existence of Granger causality between prices indicating that the
transmission of price signals from the German to Polish market refers to low
frequency cycles.

Keywords: causality, vertical price transmission, spectral analysis, wheat
prices
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Streszczenie: Celem artykutu jest ocena efektywnosci i ryzyka finansowego
wybranych  UFK z  wykorzystaniem zarowno klasycznych, jak
i alternatywnych miernikow efektywnosci z uwzglednieniem ich ryzyka
takich jak: wspotczynnik Sharpe’a, Jensena, Treynora, Sortino, UPR oraz
Omega. Nastgpnie dokonano poréwnania ich efektywnosci wzgledem ryzyka,
a tym samym wykazano, ze odpowiedni zestaw miernikow moze stanowic
nowe i pomocne narzedzie, pozwalajace ubezpieczonemu podjac prawidlowa
decyzje o strategii inwestowania §rodkow w konkretne fundusze kapitatowe.

Stowa kluczowe: ubezpieczenia z UFK, fundusz kapitatowy, ryzyko
finansowe, efektywnos$¢ inwestycji

WPROWADZENIE

Ubezpieczenia z funduszem kapitalowym (UFK) to kontrakty, ktore maja
otwartg strukturg i sg transparentne daja tym samym ubezpieczonym mozliwos¢
decydowania o sktadzie portfela w okresie jego trwania. Specyfika UFK w Polsce
wynika z faktu, Ze sa to ubezpieczenia, w ktorych ryzyko finansowe w pelni ponosi
ubezpieczony, a tym samym jest to produkt, ktory wymaga od niego pewnej
aktywnos$ci w zakresie okreslania wlasnych potrzeb oraz analizy rzeczywistosci
ekonomicznej. Podjecie whasciwej decyzji co do optymalnego zakresu ochrony
oraz przyjecie okreslonej strategii inwestowania srodkéw gwarantuje odpowiednia
wyplate w przysztosci. Stanowito to przestanke do oceny UFK z punktu widzenia
samego ubezpieczonego i wskazanie miernikow, ktoére umozliwia mu kontrole
efektywnosci i1 ryzyka. Ocena efektywnoS$ci zarzadzania portfelami funduszy jest
dokonywana wieloma metodami. Niektére z nich uwzgledniajg jedynie stope
zwrotu, inne ryzyko, ale najbardziej miarodajne sa wskazniki, ktore tacza obie te
charakterystyki. Jest to zrozumiate chociazby z tego powodu, ze zarzadzajacy
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funduszami sami deklaruja poziom ryzyka dzielac fundusze na akcyjne,
zrbwnowazone, stabilnego wzrostu, obligacji, rynku pieni¢znego itd. Dlatego tez
w artykule zastosowano zaréwno klasyczne jak i alternatywne mierniki
efektywnosci uwzgledniajace ryzyko takie, jak: wspotczynnik Sharpe’a, Jensena,
Treynora, Sortino oraz miernik Omega, a nastepnie dokonano pordéwnania
efektywnosci funduszy UFK z réznych klas ryzyka z deklaracjami zarzadzajacych.
Wiedza ta umozliwi ubezpieczonemu prawidlowy wybodr funduszy wedlug ryzyka,
podejmowanie decyzji co do sposobu inwestowania oraz ewentualng zmiane
strategii inwestowania w okresie trwania ubezpieczenia poprzez dostosowywanie
sktadu portfela do sytuacji rynkowej i optymalizacj¢ wysokosci wyplaty
w przysztosci.

KONCEPCJA UBEZPIECZENIA NA ZYCIE Z FUNDUSZEM
KAPITALOWYM

Ubezpieczenie z funduszem kapitatowym to produkt o hybrydowej naturze,
ktorego struktura oparta jest na klasycznym ubezpieczeniu na zycie lub dozycie
z inwestycjag w wybrane fundusze kapitalowe. Zatem jest to umowa, zgodnie
z ktora firma ubezpieczeniowa zapewnia $wiadczenie w wysokosci roéwnej
wigkszej z wartosci: kwoty gwarantowanej (Grp) oraz sumy wynikajacej z wartosci
portfela referencyjnego zaleznej od ksztaltowania si¢ ceny funduszu (b(Sy).
Wyplata zalezy wigc od rozwoju wartosci pewnego wyspecyfikowanego portfela
ubezpieczeniowego i zgodnie z taka konstrukcja ubezpieczenia UFK jest ona
rowna

b(t) = max{b(S,), Gy, } = Gy, +max{0,b(S,) -Gy, (1)

Wartos¢ portfela ubezpieczeniowego jest wigc losowa 1 jest to funkcja
zakumulowanej inwestycji zalezna od ceny jednostek wybranego funduszu wyni-
kajacej z przyjetej przez ubezpieczonego strategii. Kontrakty oferowane w Polsce
to produkty umozliwiajace ubezpieczonemu gromadzenie oszczednosci w UFK
prowadzonych przez niezalezne od ubezpieczyciela zewnegtrzne towarzystwa.
Wartoscia dodatkowa polis tego typu jest nie tylko mozliwos$¢ wyboru réznych
funduszy z szerokiej oferty rynkowej, ale takze fakt, ze zarzadzaja nimi rdzne
firmy. Zatem fundusze te r6znig si¢ pod wzgledem ryzyka i polityki inwestycyjne;j,
co z punktu widzenia dywersyfikacji ryzyka inwestycyjnego ma ogromne
znaczenie. Poniewaz polisy UFK majg otwarta strukture i sg transparentne daje to
ubezpieczonemu mozliwo$¢ dostosowywania na biezgco strategii inwestycyjnej do
zmieniajgcej si¢ sytuacji rynkowej wplywajac tym samym na ostateczng wysokos¢
wyptaty. Ubezpieczony decydujac wiec o wyborze funduszu jest obcigzony
ryzykiem finansowym i ponosi odpowiedzialno$¢ za ewentualne negatywne skutki
swoich decyzji [Homa 2013].
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Klasyczne miary efektywnosci

Wyniki dzialalno$ci funduszy inwestycyjnych sa mierzone przez
zarzadzajacych przede wszystkim $rednig stopa zwrotu. Nalezy jednak zauwazy¢,
iz analiza efektywnos$ci funduszy wytacznie pod katem osiaganej stopy zwrotu jest
analizg niepeina, nie uwzglednia bowiem korelacji stop zwrotu z ryzykiem, ktore
jest istotnym czynnikiem, okreslajagcym kazda inwestycje. Pomiar efektywnosci
funduszy kapitalowych wiaze si¢ wigc z potrzeba oceny, w jaki sposob inwestycje
te pokrywaja si¢ z oczekiwaniami inwestora w tym przypadku ubezpieczonego
ponoszacego konsekwencje nieprawidtowych decyzji inwestycyjnych. To
preferencje ubezpieczonego odzwierciedlaja jego sktonno$¢ do akceptowania
okreslonego poziomu ryzyka oraz stanowig o jego oczekiwaniach dotyczacych
wybranych parametréw rozktadow stop zwrotu. Z drugiej strony wynik
inwestycyjny wybranego funduszu kapitalowego stanowi rezultat okre$lonych
decyzji zespotu zarzadzajacych. W szczeg6lnosci dotyczy to decyzji w zakresie
alokacji aktywow miedzy rézne rodzaje instrumentdow finansowych, doboru do
portfela okreslonych papieréw wartosciowych oraz wyczucia odpowiedniego
momentu wejscia i wyjscia z inwestycji w zaleznosci od warunkéw rynkowych
[Dzielnicki i in. 2005]. Dlatego tez analiza efektywno$ci wymaga postugiwania sig¢
miarami, ktore uwzgledniajg ztozony charakter inwestycji zwigzanej z UFK
i stanowig sposob pomiaru stopy zwrotu w relacji do ponoszonego ryzyka.
Najbardziej popularne miary to klasyczne wskazniki: Sharpe’a, Treynora i Jensena.
Cechg wspoélng tych miernikow jest sposob ich obliczania jako iloraz miary stopy
zwrotu oraz miary ryzyka. Pierwszy ze wskaznikow okresla jaka cze$¢ nadwyzki
stopy zwrotu ponad stope wolna od ryzyka (tzw. premia za ryzyko) przypada na
jednostke ryzyka catkowitego wyrazonego jako odchylenie standardowe stopy
zwrotu z portfela [Sharpe 1994]:

5,=—" @

gdzie: Ry— oczekiwana (Srednia) stopa zwrotu portfela funduszu w analizowanym
okresie, Ri— oczekiwana ($rednia) stopa wolna od ryzyka w analizowanym okresie,
o,— odchylenie standardowe stopy zwrotu portfela funduszu.

Wskaznik Sharpe’a informuje 0 tym w jakim stopniu stopa zwrotu
wynagradza inwestorowi ponoszone ryzyko. Jego udoskonaleniem jest wskaznik o-
Sharpe'a, ktory uwzglednia oczekiwania inwestorow stwarzane przez aktualne
warunki rynkowe.Wyznacza si¢ g0 za pomoca nastgpujacej formuly [Buczek
2005]:

Ry R
AS =(R,-R, )-Map (3)
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Rwm — oczekiwana stopa zwrotu z punktu odniesienia (np. indeksu gietdowego),

om — odchylenie standardowe stop zwrotu benchmarku (ryzyko catkowite rynku).
Kolejng miare efektywnosci stanowi wskaznik Treynora [Treynor 1965],

ktory jest miarg stop zwrotu w relacji do ponoszonego ryzyka systematycznego.

Wskazuje wiec lepszy portfel dla wszystkich inwestorow z pominigciem ich

preferencji do ryzyka. Obliczany jest wedlug nastepujacego wzoru [Reilly, Brown

2001]:

(4)

gdzie f,— wspotczynnik beta (miara wrazliwosci na stopg zwrotu z portfela).

W przeciwienstwie do Sharpe’a, Treynor uwzglednia w ocenie efektywnosci
tylko ryzyko systematyczne wyrazone przez wspéiczynnik B przyjmujac tym
samym zatozenie o petnej dywersyfikacji portfela inwestycji. Kolejnym sposobem
klasycznej analizy portfeli funduszy inwestycyjnych jest zastosowanie wskaznika
Jensena, okre§lanego rowniez a-Jensena [Jensen 1968]:

a, :(Rp'Rf )-ﬁp(RM -Ry) )

Jesli zarzadzajacy portfelem tratnie przewiduje wahania rynku lub konsekwentnie
wybiera walory do portfela, to uzyskuje wyzsze premie za ryzyko. W zwigzku
z tym, o skuteczno$ci dziatania zarzadzajacego funduszem bedzie $wiadczy¢
dodatnia warto$¢ wskaznika o-Jensena [Witkowska 2009].

Alternatywne miary efektywnosci

Wskazniki klasyczne liczone sg w oparciu o wyniki estymacji modelu
CAPM i dlatego tez wymagaja spelnienia zatozen modelu dotyczacych struktury
rynku walorow oraz postaci rozkladu ich stop zwrotu. Mianowicie jest to
prawidlowe podejscie przy zatozeniu, ze rozktad stop zwrotu jest normalny lub
logarytmiczno-normalny. Zatem charakter rozkladéw stop zwrotu stworzyt
konieczno$¢ uwzgledniania przy ocenie efektywnosci dodatkowych parametréw
rozktadu. Skutkowato to powstaniem alternatywnych miernikéw, ktore
uwzgledniaty asymetrie oraz koncentracji rozktadu, do ktorych zalicza si¢ miernik:
Sortino, UPR i Omega. Miara Sortino zostata skonstruowana w sposéb podobny do
wspotczynnika Sharpe’a z tg roznica, ze zysk wypracowany ponad pewna
minimalng akceptowalng warto$¢ stopy zwrotu odnoszona jest do semiodchylenia
standardowego (¢") w odroznieniu od odchylenia standardowego u Sharpe’a (o).
Miara Sortino obliczana jest wedtug wzoru:

R, -R,

Oy

SoR = (6)

gdzie: Ry-wzorcowa (minimalna akceptowalna) oczekiwana stopa zwrotu
zalozona przez inwestora, o - ryzyko negatywne.
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Frank Sortino zdecydowal, ze inwestorzy bardziej obawiaja si¢ nieuzyskania
przez fundusz oczekiwanej stopy zwrotu niz Samej zmienno$ci. Dlatego
zaproponowat sposob mierzenia efektywnosci portfela przy zastosowaniu ryzyka
negatywnego wyrazonego nastgpujacym wzorem:

o = J 2[R -R,) | ™

Modyfikacja wskaznika SOR jest wskaznik potencjatu nadwyzkowej stopy zwrotu
UPR [Sortino i in. 1999], ktory wyraza si¢ wzorem:

T%l Z (Rpt -R, )+
UPR = L (8)

o

w

Licznik wskaznika uwzglgednia nadwyzki ponad prég rentownosci, natomiast
ryzyko w mianowniku zwigzane jest ze stopami mniejszymi od minimalnej,
akceptowalnej stopy zwrotu réwnej 0. Jest to wiec stosunek odchylen pozytywnych
od przyjetej minimalnej akceptowanej wartosci, do odchylen negatywnych, czyli
w praktyce do semiodchylenia standardowego. Analogiczna  idea  stanowita
podstawe budowy wskaznika omega [Shadwick, Keating 2002], ktory wyraza
stosunek $redniej stopy zwrotu powyzej progu rentowno$ci do Sredniej stopy
zwrotu ponizej tego progu:

ﬁZ(Rpt - Rw )+
Q=—r ©)

Z (Rpt -R, )7

t

1
T-1

Miernik Omega, podobnie jak wigkszo$¢ innych tego typu miernikow
efektywnosci inwestycyjnej, w zatozeniach tworcow ma stuzy¢ przede wszystkim
do poréwnywania i rangowania réznego rodzaju inwestycji.

WYNIKI BADAN

Badaniem objeto okres od marca 2009 roku do pazdziernika 2014 roku
i wybrane 34 ubezpieczeniowe fundusze kapitatowe na szes¢ grup funduszy
mieszanych i akcji. Podziat ten podyktowany byl sugerowanym przez firmy
ubezpieczeniowe podziatlem funduszy wedtug celu inwestycyjnego, ktory wydaje
si¢ by¢ dla inwestoréw indywidualnych najwazniejszy. Wyznaczone grupy
funduszy determinuja obszar inwestycyjny funduszu i okreslaja strukturg jego
portfela, ktora przedstawiono w Tabeli 1.
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Tabela 1. Struktura portfela UFK w poszczegélnych grupach

GRUPA Skrot STRUKTURA

.. 90-100% WIG
Akeji AK10:10% WIBID lub Indeks obligacii
90-100% WIG lub WIG20
0-10% WIBID lub Indeks obligacji
50-70% WIG lub WIG20
30-50% WIBID lub Indeks obligacji
50-55% WIG lub WIG20
45-50% WIBID lub Indeks obligacji
50% WIG lub WIG20
50% WIBID lub Indeks obligacji
15-30% WIG lub WIG20
70-85% WIBID lub Indeks obligacji

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie kart funduszy

Akcji Mate $rednie MS

Aktywnej alokacji AA

Zréwnowazone Z

Stopy absolutnej SA

Stabilnego wzrostu SW

W zalezno$ci od rodzaju obszaru inwestycyjnego portfel funduszu zawiera
rézne instrumenty finansowe, a doktadng ich proporcj¢ przedstawia benchmark. Na
ich podstawie wyznaczono rynkowsa tygodniowg stope zwrotu jako odpowiednig
kombinacje liniowa indekséw gietdowych: WIG, WIG20, WIG50, indeksu z rynku
obligacji skarbowych TBSP (Treasury BondSpot Poland) oraz stop procentowych:
WIBID O/n, WIBID 1M, WIBID 3M". Ponadto z uwagi na fakt, ze od 2012 roku
wstrzymano emisj¢ bonow skarbowych, ktorych rentowno$¢ byla najczesciej
wskazywana jako stopa wolna od ryzyka, za stopg procentowa wolna od ryzyka
przyjeto stope rynku miedzybankowego WIBOR [Jajuga K, Jajuga T. 2006].

Zarzadzajacy mierzg efektywnos$¢ UFK $rednig stopa zwrotu, natomiast jako
miar¢ ryzyka stosuja odchylenie standardowe i podstawowy z klasycznych
wskaznikow czyli wskaznik Sharpe’a. W zwiagzku z tym w celu zweryfikowania
stuszno$ci takiego podejscia zbadano czy rozktad tygodniowych stop zwrotu
wybranych funduszy jest normalny lub logarytmiczno-normalny. Uzyskane
warto$ci p testu Shapiro-Wilka przedstawiono w Tabeli 2.

Tabela 2. Zakres warto$ci p-value testow normalnosci stopy zwrotu UFK w Polsce

TEST normalny Log-normalny
A min p= 2,30669e-065 min p=2,92458e-012
Shapiro-Wilka max p= 0,000849538 max p=0,011717

Zrodto: opracowanie wlasne

! Wszystkie dane fundamentalne oraz notowania dla spotek bedacych na Gietdzie Papierow
Wartosciowych w Warszawie, zostaly wzigte z Biuletyndw Statystycznych GPW oraz
z portalu stooq.pl, dane dotyczace Ubezpieczeniowych Funduszy Kapitatowych zostaty
zaczerpnigte z ich prospektow emisyjnych, sprawozdan jak rowniez kart funduszu oraz ze
stron poszczegdlnych funduszy.
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Wyniki badania rozktadu wskazuja, ze rozktady stop zwrotu UFK nie
spetniaja zatozen modelu CAPM i1 w zwigzku z tym zaréwno klasyczna miara
ryzyka jak i wskazniki liczone w oparciu o wyniki estymacji modelu CAPM nie
daja mozliwos$¢ pelnej i prawidlowej interpretacji. W zwigzku z tym wyznaczono
warto$¢ ryzyka catkowitego i Systematycznego oraz pordéwnano je z ryzykiem
negatywnym mierzonym semiodchyleniem odzwierciedlajagcym ryzyko zwigzane
ze stopami zwrotu mniejszymi od minimalnej, akceptowalnej stopy zwrotu
(Tabela 3).

Tabela 3. Oczekiwana stopa zwrotu UFK w Polsce i ich ryzyko

Gr Fundusz Oczekiwana Ryzykp Ryzyko Ryzyko
stopa zwrotu | catkowite | systematyczne | negatywne

AK | Quercus lev 0,0463 3,2349 0,1448 3,6939
AK | Investor Akcji DS 0,2300 2,4203 0,8224 1,6535
AK | Akcji 0,2756 2,3428 0,8281 1,5713
AK | Skarbiec Akcji 0,1985 2,3278 0,9041 1,6441
AK | Uni Korona Akcji 0,3010 2,3215 0,8682 1,5520
AK | Noble Fund Akcji 0,2775 2,2387 0,8927 1,5477
AK | AXA Akcji DS 0,1005 2,2023 0,8666 0,1073
AK | AXA Portfel Akcji 0,2510 2,1336 0,6417 1,4356
AK | AXA Akcji 0,0882 2,0536 0,8238 0,1019
AK | Legg Mason Akgcji 0,2544 2,0019 0,8260 1,3823
AK | Quercus Agresywny 0,1263 1,9299 0,8123 0,0966
AK | IKZE Akcji 0,1358 1,8661 0,1827 1,2914
AK | PKO Akgji 0,2162 1,8397 0,7731 1,2967
AK | Open Finance Akcji 0,0931 1,8085 0,1616 1,2335
MS | Noble Fund Akcji MS 0,1557 2,1442 0,8191 0,1083
MS | UniAkcje MS 0,1382 2,1058 0,6782 1,6387
MS | Open Finance Akcji MS 0,1838 1,8608 0,2169 1,2233
AA | Noble Fund Timingowy 0,0643 1,7023 0,7644 0,0898
AA | Noble Fund Mieszany 0,1981 1,5165 0,6803 1,0675
AA | Legg Mason Strategii 0,1158 1,2728 0,5959 0,9058
AA | Open Finance Aktywnej Alokacji -0,0074 1,5232 0,1083 0,3690
SA | Noble Fund Global -0,0104 1,2591 0,5352 0,0646
SA | Quercus Slektywny 0,1033 1,0704 0,4622 0,0324
SA | Ipopema MAKRO Alokacji 0,1103 1,5023 0,1881 0,2774

Z UniKorona Zréwnowazony 0,2048 1,3717 0,6324 0,9177

Z | Aktywnego inwestowania 0,1730 1,3629 0,5924 0,9347

Z AXA Cyklu Koninkturalnego 0,0654 1,3488 0,6516 0,0667

Z Portfel Zréwnowazony 0,1839 1,1691 0,4820 0,7616
SW | AXA Stabilnego Wzrostu 0,0843 0,8545 0,5287 0,0408
SW | Stabilnego wzrostu 0,1319 0,7958 0,4538 0,5331
SW | AXA Optymalny 0,1389 0,7940 0,4543 0,5289
SW | PKO Stabilnego Wzrostu 0,1393 0,7563 0,4705 0,5169
SW | Portfel Stabilnego wzrostu 0,1473 0,6613 0,3920 0,4077
SW | AXA Mieszany 0,0824 0,5328 0,4016 0,3453

Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych UFK
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Powyzsze wyniki $wiadcza o tym, ze =zarzadzajacy na podstawie
oczekiwanej stopy zwrotu UFK wzgledem ich ryzyka catkowitego mierzonego
odchyleniem standardowym tworza jednorodne klasy funduszy o odmiennym celu
inwestycyjnym i podobnym ryzyku. UFK z grupy stabilnego wzrostu nie
przynosza spektakularnych zyskéw, ale obarczone sa relatywnie niskim ryzykiem,
bowiem nie sg narazone na znaczgce spadki w okresie bessy. Fundusze akcji
narazone sg na najwigksze ryzyko, ale zwlaszcza w okresie hossy generuja wysokie
stopy zwrotu. Zatem na podstawie odchylenia standardowego mozna wskazaé
przedziaty ryzyka dla poszczegélnych jednorodnych grup UFK. Jednak
zastosowanie semiodchylenia jako miary ryzyka wskazuje na nieprawidtowosé
tego grupowania i istotne zréznicowanie ryzyka funduszy w grupach ustalanych
przez zarzadzajacych (Rysunek 1).

Rysunek 1. Oczekiwana stopa zwrotu vs ryzyko catkowite UFK
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Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych UFK
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Na podstawie powyzszych wykresow mozna stwierdzi¢, ze informacja
oryzyku funduszy oparta na odchyleniu standardowym jest nieprawidtowa
1 w zwigzku z tym moze wprowadza¢ ubezpieczonych w btad. W konsekwencji
przyjeta przez niego strategia inwestycyjna nie przyniesie oczekiwanych dochodéw
w przyszto$ci i poniesie on negatywne konsekwencje w postaci nizszej sumy
ubezpieczenia. W celu wskazania wskaznikéw jakimi powinien si¢ kierowaé
ubezpieczony dobierajac fundusz UFK do celu inwestycyjnego wyznaczono
warto$ci wskaznikow klasycznych przedstawione w Tabeli 4.

Tabela 4. Wskazniki klasyczne Ubezpieczeniowych Funduszy Kapitalowych oraz rynku

gr Fundusz S AS T o
AK | Quercus lev 0,087 -0,256 1,939 1,040
AK | Investor Akcji DS 0,192 -0,036 0,565 0,064
AK | Akcji 0,218 -0,051 0,616 0,093
AK | Skarbiec Akcji 0,186 0,051 0,479 0,033
AK | Uni Korona Akgji 0,231 -0,020 0,617 0,038
AK | Noble Fund Akcji 0,229 -0,006 0,573 0,019
AK | AXA Akcji DS 0,152 § -0,192 E 0,387 | & | 0,118
AK | AXA Portfel Akcji 0228 | o [-0025| < | 0757 | & | 0,022
AK | AXA Akgji 0,157 -0,169 0,392 0,016
AK | Legg Mason Akgcji 0,244 0,010 0,592 0,717
AK | Quercus Agresywny 0,187 -0,081 0,444 0,001
AK | IKZE Akcji 0,198 -0,076 2,027 -0,090
AK | PKO Akgji 0,245 0,025 0,583 -0,001
AK | Open Finance AKcji 0,181 -0,115 2,027 0,001
MS | Noble Fund Akcji MS 0,182 -0,123 | | 0476 | . | 0,695
MS | UniAkcje MS 0,177 § 0,024 | S | 0549 | & | 0,731
MS | Open Finance AkcjiMS | 0,225 | © [-0066 | © | 1,928 | © [-0,013
AA | Noble Fund Timingowy 0,175 0,109 0,391 0,008
AA | Noble Fund Mieszany 0,285 § 0,264 § 0,636 S 0,024
AA | Legg Mason Strategii 0,275 | © |-0017 | o | 0,588 | < | 0,041
AA | Open Finance Aktywnej 0,236 0,128 2,233 0,648

Z UniKorona 0,320 -0,058 0,695 0,066

Z | Aktywnego 0,299 § -0,056 E 0,688 E 0,066

Z | AXA Cyklu 0,222 | o |-0159 | o | 0,460 | < | 0,076

Z Portfel Zrownowazony 0,338 0,021 0,668 0,142
SA | Noble Fund Global 0,255 0,138 | _ | 0457 | _, | 0,041
SA | Quercus Slektywny 0504 | ¢ [0263] S [0731] & [ 0175
SA | Ipopema MAKRO 0,686 | © | 0289 © [ 3912 © | 0,784
SW | AXA Stabilnego Wzrostu | 0,373 -0,111 0,603 0,132
SW | Stabilnego wzrostu 0,460 -0,034 0,807 0,105
SW | AXA Optymalny 0470 | § |-0,119 g 0,822 8 0,157
SW | PKO Stabilnego Wzrostu | 0,494 | o | -0007 | o | 0,794 | < | 0,112
SW | Portfel Stabilnego 0,577 0,092 0,974 0,102
SW | AXA Mieszany 0,595 -0,014 0,789 0,086

Zrodto: opracowanie whasne
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W Tabeli 5 przedstawiono wartosci wskaznikow alternatywnych
stanowigcych odpowiedniki przeanalizowanych wskaznikow uwzgledniajacych
skos$nos¢ 1 kurtoze rozktadow niezgodnych z rozkladem normalnym czy log-
normalnym.

Tabela 5. Wskazniki alternatywne Ubezpieczeniowych Funduszy Kapitatowych oraz rynku

Gr Fundusz SoR UPR Q
AK | Quercus lev 0,013 0,535 1,024
AK | Investor Akcji DS 0,139 0,623 1,289
AK | Akcji 0,175 0,659 1,364
AK | Skarbiec Akgji 0,121 0,595 1,255
AK | Uni Korona Akcji 0,194 0,671 1,408
AK | Noble Fund Akcji 0,179 0,630 1,400
AK | AXA Akcji DS 0,937 § 0,037 % 1,131 §
AK | AXA Portfel Akcji 0175 | = 0637 | o 1,381 | <
AK | AXA Akcji 0,866 0,037 1,120
AK | Legg Mason Akcji 0,184 0,643 1,403
AK | Quercus Agresywny 1,308 0,037 1,193
AK | IKZE Akcji 0,105 0,638 1,200
AK | PKO Akgji 0,167 0,609 1,379
AK | Open Finance Akgcji 0,076 0,593 1,148
MS | Noble Fund Akcji MS 1,438 0,037 | 1,214
MS | UniAkcje MS 0,084 § 0442 | & 1,020 §
MS | Open Finance Akcji MS 0150 | © [ 0671 | © [ 1202] <
AA | Noble Fund Timingowy 0,716 0,036 1,099
AA | Noble Fund Mieszany 0,186 ) 0,636 :.é 1,414 §
AA | Legg Mason Strategii 0128 | & 0,606 | o 1,268 | <
AA | Open Finance Aktywnej 0,020 0,517 0,962
Z | UniKorona Zrownowazony 0,223 0,685 1,485
Z | Aktywnego inwestowania 0,185 § 0,655 § 1,396 §
Z | AXA Cyklu 0,981 | o 0,037 | o 1,137 | <
Z Portfel Zrownowazony 0,241 0,690 1,541
SA | Noble Fund Global 0,161 0034 | _ 0,978
SA | Quercus Slektywny 3191 | & | 0043 | N | 1516 | &
SA | Ipopema MAKRO Alokacji | 0,398 | © 0860 | ° 1,877 |
SW | AXA Stabilnego Wzrostu 2,066 0,041 1,300
SW | Stabilnego wzrostu 0,247 0,699 1,551
SW | AXA Optymalny 0,263 § 0,712 % 1,587 §
SW | PKO Stabilnego Wzrostu 0,269 | o 0,684 | o 1,653 | «
SW | Portfel Stabilnego wzrostu 0,361 0,794 1,840
SW | AXA Mieszany 0,239 0,713 1,505

Zrodto: opracowanie whasne

Wyniki wskaznika a-Jensena $wiadcza o tym, Ze zarzadzajacy grupami
funduszy stabilnego wzrostu, stopy absolutnej i zréwnowazonych, podejmowali
analiz¢ ryzyka charakterystycznego dla poszczegdlnych papieréw i prawidlowo
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dokonywali selekcji aktywow do grupy. W grupach akcji oraz matych i $rednich
spotek, tylko w nielicznych sytuacjach, parametr dotyczacy oceny selektywnosci
aktywow byl ujemny i istotny statystycznie, co §wiadczy o tym, ze zarzadzajacy
tymi funduszami w sposéb losowy dokonuja alokacji funduszy w instrumenty
oferowane na rynku. Natomiast wspotczynnik Treynora wskazuje, ze pomijajac
stosunek ubezpieczonych do ryzyka inwestycyjnego najlepszym z wszystkich UFK
jest fundusz z grupy funduszy stopy absolutnej, niemniej jednak jest to jedyny
fundusz w tej grupie o wyniku wyzszym niz rynkowy. Grupa, w ktorej tylko dwa
fundusze posiadaja wskaznik Treynora nizszy od rynkowego to fundusze akcji, co
oznacza, ze gdyby nie awersja do ryzyka sg to fundusze, w ktore inwestycja jest
najbardziej optacalna. Natomiast najmniej optacalna dla ubezpieczonego jest
strategia inwestycyjna w obrebie funduszy stabilnego wzrostu oraz
zrownowazonych, ktore charakteryzuje wskaznik nizszy od rynkowego.
Uwzgledniajac awersje do ryzyka, ktora stanowi istotny czynnik determinujacy
zachowania ubezpieczonych jako inwestoréw, mozna zauwazy¢, ze wysokosé
wypracowanej premii za podjete ryzyko w przeliczeniu na jego jednostke az
w czterech grupach funduszy stabilnego wzrostu, zrownowazonych, aktywnej
alokacji i akcji MS jest nizsza od wartosci rynkowych, co oznacza, ze uzyskana
stopa zwrotu nie wynagradza inwestorowi ponoszonego ryzyka. Dodatkowy
dochdd, ktory zachecilby ubezpieczonych do podjecia ryzyka inwestycyjnego
obserwuje sie w przypadku wiekszosci funduszy akcji i stopy absolutnej.

Analizujac wskazniki alternatywne odzwierciedlajagce premi¢ za ryzyko
spadku mozna zaobserwowac, ze nNajwyzsza wartos¢ wskaznikow UPR oraz Q
charakteryzuje grupy funduszy stabilnego wzrostu, stopy absolutnej oraz
zrownowazonych, a zatem fundusze te odzwierciedlajg preferencje inwestora
poszukujacego funduszu o duzym potencjale wzrostu, przy malej wartosci
ryzyka spadku. Jednak tylko jeden z funduszy ma mierniki o warto$ciach
wyzszych niz rynkowe, co oznacza, ze ich potencjatl wzrostowy jest nizszy niz
wskazywalby na to rynek. Natomiast stosunek SoR opisuje w jakim stopniu
zwrot z inwestycji kompensuje inwestorowi ryzyko ponoszenia strat. Na
podstawie otrzymanych wynikow mozna zaobserwowaé, ze nadzieje na
wigkszy zwrot, w przeliczeniu na jednostke ryzyka spadku daja fundusze o
najnizszym ryzyku. Jednak wartos¢ wskaznika nizsza od warto$ci rynkowych
oznacza, ze uzyskana stopa zwrotu nie wynagradza inwestorowi ponoszonego
ryzyka spadku, a dodatkowy dochdd nie zacheca ubezpieczonych do takiej strategii
inwestycyjnej. Premia za ryzyko spadku wyzsza od rynku charakteryzuja sig¢
fundusze akcji, a zatem w ich przypadku podjecie wyzszego ryzyka
inwestycyjnego jest optacalne.

W zwigzku z wystepowaniem rozbieznosci W jednoznacznej ocenie
efektywnosci funduszy wedlug omowionych wskaznikéw do dalszego poréwnania
i odniesienia si¢ do ogolnej oceny inwestycji wyznaczono syntetyczny miernik
klasyczny i alternatywny, a nastgpnie przedstawiono rankingi UFK uzyskane na
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ich podstawie. W tym celu zastosowano metodg rangowania wedtug odlegtosci od
wzorca, ktéra oparta jest na odleglo$ciach metrycznych wszystkich obiektow od
wyr6znionych obiektéw wzorca i antywzorca. Wyniki Klasyfikacji przedstawiono

w Tabeli 6.
Tabela 6. Klasyczny i alternatywny miernik kapitatowy UFK oraz ranking
FUNDUSZ miara rozwoju | Pozycja miara rozwoju | Pozycja
KLASYCZNA ALTERNATYWNA
Ipopema MAKRO Alokacji 0,715 1 0,286 18
Open Finance Aktywnej 0,388 2 0,067 33
Portfel Stabilnego wzrostu 0,387 3 0,313 13
Legg Mason Akgcji 0,367 4 0,363 4
Quercus Slektywny 0,366 5 0,313 12
Portfel Zrownowazony 0,342 6 0,324 11
PKO Stabilnego Wzrostu 0,331 7 0,298 16
Open Finance Akcji MS 0,320 8 0,310 14
Noble Fund Mieszany 0,318 9 0,328 10
Stabilnego wzrostu 0,312 10 0,285 19
UniAkcje MS 0,306 11 0,234 26
AXA Mieszany 0,303 12 0,236 25
AXA Optymalny 0,296 13 0,294 17
UniKorona Zrownowazony 0,283 14 0,335 8
IKZE Akcji 0,277 15 0,270 20
AXA Portfel Akcji 0,272 16 0,361 5
Uni Korona Akcji 0,268 17 0,382 1
Aktywnego inwestowania 0,267 18 0,307 15
PKO Akcji 0,265 19 0,341 7
Noble Fund Akcji 0,263 20 0,375 2
Akcji 0,263 21 0,371 3
Noble Fund Akcji MS 0,257 22 0,240 23
Open Finance Akcji 0,253 23 0,228 27
Skarbiec Akcji 0,244 24 0,328 9
Investor Akcji DS 0,244 25 0,348 6
Legg Mason Strategii 0,235 26 0,248 21
AXA Stabilnego Wzrostu 0,230 27 0,247 22
Quercus lev 0,219 28 0,237 24
Noble Fund Global 0,188 29 0,020 34
Noble Fund Timingowy 0,182 30 0,122 32
Quercus Agresywny 0,175 31 0,214 28
AXA Cyklu 0,143 32 0,147 31
AXA Akcji DS 0,126 33 0,165 29
AXA Akcji 0,116 34 0,151 30

Zrédlo: opracowanie whasne

Uzyskane wyniki §wiadczg o tym, Ze zastosowanie klasycznych i alternatywnych
wskaznikéw do oceny UFK skutkuje istotnymi rozbiezno$ciami w ocenie ich
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efektywnosci wzgledem ponoszonego ryzyka o czym $wiadcza istotne roznice
w rankingu klasycznym i alternatywnym funduszy. Ze wzgledu na wilasnosci
rozkltadu stép zwrotu UFK stosowane powszechnie przez zarzadzajacych
i publikowane informacje o ryzyku i efektywnosci UFK w oparciu o mierniki
klasyczne skutkujg nieprawidlowym rankingiem funduszy i w konsekwencji
wprowadzaja w blad ubezpieczonych, ktérzy powinni podejmowaé decyzje
o strategii na podstawie wynikéw rankingu alternatywnego.

PODSUMOWANIE

W pracy wykazano, ze rozktady stop zwrotu z UFK nie spetniajg zatozen
modelu CAPM i w zwiazku z tym informacja o ryzyku funduszy oparta na
odchyleniu standardowym jest nieprawidtowa i moze wprowadza¢ ubezpieczonych
w blad. W konsekwencji przyjeta przez niego strategia inwestycyjna nie przyniesie
oczekiwanych dochoddéw w przysztosci i poniesie on negatywne konsekwencje
w postaci nizszej sumy ubezpieczenia. Zatem uwzgledniajac sktonnos¢ do
akceptowania okreslonego poziomu ryzyka oraz oczekiwania dotyczace rozktadow
stop zwrotu inwestycji ubezpieczony wybierajac fundusz UFK powinien kierowac
si¢ alternatywnymi miernikami pozwalajacymi na prawidlowa kontrole ich
efektywnosci i ryzyka. Mierniki te powinny stanowi¢ standardows informacje
przekazywang przez zarzadzajacych w kartach funduszy.
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EFFECTIVENESS AND FINANCIAL RISK
OF INSURANCE EQUITY FUNDS

Abstract: The aim of the article is the analyse financial risk and evaluation
efficiency of the portfolio of unit-linked insurance depending on fund
investment strategy adopted were examined. For this purpose adopted
a classic and alternative measures of effectiveness such as the Sharpe ratio,
Jensen, Treynor, Sortino, the UPR and the Omega. Such knowledge will
enable the insured to check and possibly change the proceeding strategy
during the period of insurance adjusting the composition of portfolio to
market situation and consequently assuring reimbursement adjusted to own
needs.

Keywords: unit-linked insurance (ULI), equity funds, financial risk,
investment efficiency
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Streszczenie: W artykule przedstawiono wykorzystanie metody analizy
skupien metoda Warda dla pogrupowania zaréwno krajow ESW jak i UE-25
dla zobrazowania skali realizowanego interwencjonizmu rynkowego na
poszczegolnych rynkach rolnych. Zastosowane metody umozliwity ukazanie
znaczenia poszczegélnych rynkéw rolnych w krajach ESW oraz uplasowanie
si¢ krajow ESW wéréd krajow UE-15.

Stowa kluczowe: analiza skupien, interwencjonizm rynkowy, kraje ESW

WSTEP

Brak dynamicznej rownowagi na rynku artykulow rolnych, wywotany
brakiem mobilnosci ziemi, naturalnie nizszg wydajnoscig pracy i rentownosciag
kapitatu alokowang w rolnictwie, jest podstawowa przyczyng interwencjonizmu
panstwowego w rolnictwie, ktorego dziatania sprowadzaja si¢ do korekty sprzezen
podazowo-popytowych  [Czyzewski, Matuszczak 2012, Rembisz 2010].
Zasadniczym celem interwencji w rolnictwie jest uzyskanie akceptowalnego
spotecznie, ekonomicznie i politycznie parytetu miedzy dochodami uzyskiwanymi
przez producentow rolnych, a dochodami w pozostatych dziatach gospodarki
[Wigier 2012 za Hill 2000].

Po integracji krajow Europy Srodkowo-Wschodniej (ESW) z Unia
Europejska (UE) zmiany Wspdlnej Polityki Rolnej (WPR) w odniesieniu do
interwencjonizmu rynkowego wigzaty si¢ na ogét z eliminacja niewykorzystanych
lub uruchamianych sporadycznie instrumentow interwencyjnych. Nie wszystkie
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dzialajace w UE mechanizmy interwencji rynkowej byly adekwatne do
uwarunkowan  funkcjonowania  europejskiego  rolnictwa 1 skuteczne
w rozwigzywaniu wspoétczesnych problemow [Communication...2007].

Celem artykutlu jest ukazanie przydatnos$ci zastosowania analizy skupien
metodg Warda dla zobrazowania skali i zakresu realizowania interwencjonizmu
rynkowego UE na poszczegélnych rynkach rolnych w krajach ESW w latach 2004-
2012 oraz pokazania ich uplasowania wsrod krajow UE-15 w aspekcie
wykorzystania tej formy wsparcia finansowego.

METODYKA BADAN

Podstawowym celem analizy taksonomicznej jest ocena poziomu
zréznicowania obiektow opisanych za pomoca zestawu cech statystycznych oraz
okreslenie skupisk tychze obiektow pod wzgledem podobienstwa rozwoju, jak
rowniez otrzymanie jednorodnych klas obiektow ze wzgledu na charakteryzujace je
wlasciwosci.

Analiza skupien jest narzedziem analizy danych, ktorej celem jest utozenie
obiektow w grupy w taki sposob, aby stopien powigzania obiektéw z obiektami
nalezacymi do tej samej grupy byl jak najwigkszy, a z obiektami z pozostatych grup
jak najmniejszy.

Najbardziej bezposrednim sposobem obliczenia odleglosci migdzy obiektami
w przestrzeni wielowymiarowej jest obliczenie odlegtosci euklidesowej. Jesli mamy
przestrzen dwu- lub trojwymiarowa, miara ta wyznacza rzeczywista odleglosé
geometryczng migdzy obiektami w przestrzeni. Oblicza si¢ ja nastepujaco:

Odieglosé (4,Y) = {3, 04 -y, | (1)

Stosowanie odmiennych metod grupowania prowadzi do uzyskania
roznorodnych rezultatdéw, z rozmaitym ukladem przynaleznosci obiektow do
poszczegblnych skupien w optymalnym — z punktu danego podejscia — zestawieniu.
Rozbieznosci te mogg by¢ spowodowane zard6wno wiasno$ciami pomiaru odlegtosci
pomiedzy obiektami i skupieniami, ustaleniem progowej wartosci braku
podobienstwa, jak i samg zastosowang technikg hierarchizacyjng [Mtodak 2006].

Metod¢ te zastosowano w artykule do pogrupowania sektorow rolnych
poszczegblnych panstw UE na w miar¢ jednorodne grupy w oparciu o skalg
wykorzystania §rodkdéw z interwencjonizmu rynkowego.

INTERWENCJONIZM RYNKOWY

Skala interwencjonizmu w sektorze rolnym krajow ESW w latach 20042012
byta bardzo zr6znicowana (Tabela 1). Ogolna warto$¢ interwencjonizmu W badanym
okresie w krajach ESW byta prawie 12-krotnie nizsza niz w UE-15. Nalezy w tym



Zastosowanie analizy skupien dla zobrazowania ... 109

miejscu podkresli¢, iz wielko$¢ analizowanego wsparcia jest uzalezniona m.in. od
warunkow prowadzenia produkcji rolniczej w tych krajach. Stad wyzsza skala tej
interwencji przypada w tych krajach ESW, ktére maja korzystniejsze warunki dla jej
prowadzenia, charakteryzuja si¢ jej lepszym rozwojem i uzyskuja nadwyzki
przeznaczane na eksport.

Tabela 1. Ogodlna warto$¢ interwencjonizmu rynkowego w latach 2004-2012 w odniesieniu
do przeci¢tnej powierzchni uzytkoéw rolnych (UR) (euro) i jego udziat w wartosci
dodanej brutto (WDB) (%) w sektorze rolnym i w warto$ci produkcji rolnej (%)

w krajach ESW
Interwencjonizm
Interwencjonizm | w produkcj¢ 2004-2012 Interwencjonizm 2004-2012

Kraj w produkcje (%) _

2004-2012 . . na ha UR % Wartos_c_l

(min euro) roslinng zZwierzgea %WDB? produkcji
(euro) rolnej @

Bulgaria 103,8 93,4 6,6 20,4 1,1 2,8
Czechy 282,4 71,3 28,7 67,7 2,8 7,0
Estonia 29,3 23,2 76,8 32,4 13 4,8
Litwa 240,4 42,6 57,4 87,6 3,8 12,3
Lotwa 30,7 83,8 16,2 16,9 1,4 4,8
Polska 1779,2 89,3 10,7 113,9 2,6 9,5
Rumunia 380,9 93,5 6,5 27,6 0,9 2,6
Stowacja 186,0 91,7 8,3 96,1 4,3 9,8
Stowenia 60,1 76,1 23,9 123,9 1,7 5,3
Wegry 788,5 92,4 7,6 139,3 3,8 12,0
ESW 3881,3 85,6 14,4 74,1 2,0 7,3
UE-15 44 9447 80,5 19,5 331,1 3,9 15,2
UE-27 48 9277 80,9 19,1 259,9 3,6 14,0

4 Ogot srodkéw na interwencjonizm rynkowy uzyskanych w latach 2004-2012 w stosunku
do sumy wartosci dodanej brutto z lat 2004-2012 i przecigtnej rocznej warto$ci produkceji
rolnej z tych lat.

Zrodlo: obliczenia whasne na podstawie Sprawozdan Komisji do Parlamentu
Europejskiego i Rady dotyczace Europejskiego Funduszu Rolniczego Gwarancji za rok
budzetowy dla odpowiednich lat oraz Eurostat 2014

W badanej grupie krajow zroéznicowana byla roéwniez struktura
interwencjonizmu. Mozna zauwazy¢, iz w wickszos$ci z nich (z wyjatkiem Estonii
i Litwy) wigksze znaczenie ta forma wsparcia, podobnie jak w wigkszos$ci UE-15
stanowita w produkcji roslinnej. Dominujaca rola interwencjonizmu w produkcji
zwierzecej (przecigtnie 67,1%) jaka odnotowano w Estonii i na Litwie jest wynikiem
faktu, iz w krajach tych dominuje odpowiednio rynek mleka oraz mleka i wotowiny.
Z panstw UE-15  zblizona  struktura interwencjonizmu  wystgpila
w Finlandii, a interwencjonizm w produkcji zwierzecej dominowal jeszcze
w: Danii, Holandii, Irlandii i Wielkiej Brytanii. Najwigkszy udzial tej formy
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wsparcia w produkcji roslinnej miat miejsce w Rumunii, Bulgarii, na Wegrzech,
Stowacji 1 w Polsce (okoto 92,1%). W Bulgarii, Rumunii i na Slowacji
dominujacymi produktami, na ktore otrzymano wsparcie byta produkcja winorosli,
w Polsce — produkcja owocow i warzyw, a na Wegrzech owocow i warzyw oraz
winoro$li. W pozostatych za$ analizowanych krajach udziat interwencjonizmu
w produkcji roslinnej byt zblizony i ksztattowat si¢ okoto 77,1% (podobnie jak we
Francji).

W celu okreslenia mozliwosci w przysztosci uplasowania si¢ krajow ESW
w UE, ktére bedzie efektem absorpcji $rodkow uzyskanych z interwencjonizmu
rynkowego w latach 2004-2012 przeprowadzono analiz¢ skupien dla krajow UE-25.
Na podstawie siedmiu wyjsciowych cech (udziat interwencji w zakresie produkcji
roslinnej, zwierzecej, w odniesieniu do: osoby petnozatrudnionej (AWU),
powierzchni UR, gospodarstwa oraz jego udziatu w WDB i wartos$ci wytworzonej
produkcji rolniczej) i po uwzglednieniu odpowiednich zatozen statystycznych m.in.
dotyczacych stopnia skorelowania zmiennych (najwyzsza warto$¢ na przekatnej
odwrotnosci macierzy diagonalnej 8,0) ostateczng analiz¢ oparto o: udziat sSrodkow
przeznaczonych na interwencjonizm na rynku produktow roslinnych, jego udziat
w przecietnej wartosci produkcji rolnej w tych latach, udziat w WDB oraz wielkosci
srodkow na AWU i ha UR (Rysunek 1 i Tabela 2). Analiza ta pozwolita na podziat
tych krajow na dwie gtdéwne grupy, w ktorych wydzielono kilka podgrup. Wszystkie
analizowane kraje ESW znalazty si¢ w I grupie gtéwnej wérod krajow UE-15. | tak
W pierwszej grupie mozna wyrozni¢ trzy podgrupy, a w ramach nich —w pierwszej:
Austrig, Polske, Lotwe, Stowenig, Czechy, Niemcy, Stowacj¢ i Wegry. W drugiej
podgrupie: Butgari¢, Rumunig¢ i Luksemburg, a w trzeciej: Danig, Irlandie, Estonig,
Finlandig, Litwe, Szwecj¢ 1 Wielka Brytanig. Z kolei w II gtéwnej grupie uplasowaty
si¢ pozostate kraje UE-15 i mozna tam réwniez wyrézni¢ podgrupy. W pierwszej
skupity si¢ Belgia i Holandia, a w drugiej: Francja, Hiszpania, Portugalia, Wtochy
i Grecja.

Poréwnujac przecigtng warto$¢ analizowanych wskaznikoéw w dwoch grupach
gtownych mozna zaobserwowaé, ze wszystkie z wyjatkiem interwencjonizmu
w produkcji roslinnej osiagnety wyzsze wartosci w panstwach skupionych w grupie
II. Natomiast analiza poszczegdlnych podgrup wykazata, ze najwicksze
zroznicowanie odnosi si¢ do srodkéw na AWU i na ha UR, gdyz odpowiednio
az prawie 112-krotne i 62-krotne.
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Rysunek 1. Analiza skupiei metodg Warda dla krajow UE ze wzgledu na skalg realizowane;j
interwencji rynkowej w latach 2004-2012

Diagram drzewa Tree diagram

Metoda Warda Ward method
Odlegt. euklidesowa Euclidean distance
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Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie zrodta jak dla Tabeli 1

Analizujgc kraje skupione w I grupie gldwnej mozna stwierdzié, ze podgrupy
pierwsza i druga wyrdzniaja si¢ bardzo zblizonym udzialem $rodkow
z interwencjonizmu w produkcji roslinnej (Srednio 88,4%). W tym przypadku ta
forma wsparcia finansowego jest poréwnywalna z wielko$cig interwencjonizmu
w krajach UE-15, ktore znalazty sie w drugiej podgrupie II grupy gtownej (94,9%).
Z kolei podgrupa druga charakteryzuje si¢ najnizszymi, a podgrupa trzecia
analizowanej grupy najwyzszymi warto$ciami pozostatych wskaznikow.

Z kolei w II wydzielonej grupie panstw pierwsza podgrupa (Belgia
i Holandia) charakteryzowala si¢ zblizonym udzialem $rodkoéw z interwencjonizmu
odniesionych na ha UR (okoto 1,7 tys. euro). Druga podgrupa (Francja, Hiszpania,
Portugalia, Wlochy 1 Grecja) rowniez miala bardzo zblizony udziat
interwencjonizmu w WDB (okoto 4,6%).

Alokacja $rodkow uzyskanych w ramach tej formy wsparcia finansowego
w krajach ESW jest rowniez zréznicowana na poszczegdlnych rynkach z zakresu
produkcji rolnej. Jest ona odwzorowaniem znaczenia poszczegdlnych rynkdéw
w analizowanych krajach, a jednocze$nie oczekiwan odnos$nie rezultatow
wlasciwego wykorzystania tych srodkow. Cheac oceni¢ skalg absorpcji na rynkach
rolnych $rodkéw uzyskanych w ramach interwencjonizmu w krajach ESW
przeprowadzono analize¢ skupien metoda Warda na podstawie 6 zmiennych
zamieszczonych w tabeli i pod rysunkiem odznaczajacych si¢ stabym stopniem
skorelowania (najwyzsza warto$¢ na przekatnej odwrotnosci macierzy diagonalnej
6,9). Typologia ta pozwolita na wyodrebnienie dwoch grup krajéow (Rysunek 2
i Tabela 3).
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Tabela 2. Wskazniki obrazujace interwencjonizm rynkowy w krajach UE-25 w latach

2004-2012
Interwencjonizm:

. w warto$ci
w,p_roquc“ na AWU na ha UR W WDB (%) produkgji
ros$linnej (%) (euro) (euro) rolnej (%)

| GRUPA
I podgrupa: Austria, Polska, Lotwa, Slowenia, Czechy, Niemcy, Stowacja i Wegry
Srednia 82,1 1,9tys. 1113 2,6 7,9
V (%) 13,2 80,0 (56,9) 45,9 37,8 31,0
11 podgrupa: Bulgaria, Rumunia i Luksembur
Srednia 94,7 238,1 275 0,8 2,3
V (%) 2,2 | 103,1(207,6) 25,7 418 33,2
111 podgrupa: Dania, Irlandia, Estonia, Finlandia, Litwa, Szwecja i Wielka Brytania
Srednia 37,5 6,3 tys. 1418 3,7 10,7
V (%) 35,0 89,8 (52,0) 70,9 (48,8) 44,8 33,1
11 GRUPA
| podgrupa: Belgia i Holandia
Srednia 55,6 26,6 tys. 1,7 tys. 75 22,3
63,6 (45,0)
0,
V (%) 26,8 51,0 (36,1) 3,2 (39.5) 55,9
11 podgrupa: Francja, Hiszpania, Portugalia, Wlochy i Grecja
Srednia 94,9 7,3 tys. 390,7 46 21,4
V (%) 10,6 41,7 249 24,9 31,0

We wszystkich analizach, gdzie wspotczynnik zmiennosci przekroczyt 50% obliczono mediang
zamiast $redniej, a w nawiasie podano obliczony wspotczynnik zmienno$ci dla miar pozycyjnych.

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie zrodta jak w Tabeli 1

Rysunek 2. Analiza skupien krajéow ESW metoda Warda ze wzgledu na odsetek srodkow
wykorzystanych na interwencj¢ na poszczegdlnych rynkach rolnych w 2012
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Zrodto: opracowanie whasne na podstawie Tabeli 4
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Tabela 3. Srednia arytmetyczna i wspotczynniki zmiennosci dla odsetka wykorzystanych
srodkow na interwencjonizm rynkowy na poszczegdlnych rynkach rolnych
w 2012 roku dla wydzielonych grup krajow ESW

Odsetek wykorzystanych §rodkow (%)

Produkty Mleko i Wolowina ngprzowlqa,
jaja, drob i

i cielgcina
pszczelarstwo

Zboza | OWOCel sektora przetwory

warzywa .. .
winiarskiego | mleczne
I grupa: Bulgaria, Rumunia, Czechy, Slowacja, Wegry i Slowenia

Srednia 0,0 18,8 45,7 3,1 0,2 6,2
-230,7 75,8 276,8 135,7
0 1 L ) )
V) | 00| (675 184 | (1478 | (3449 39,3
11 grupa: Estonia, Litwa, Lotwa i Polska
Srednia 0,0 21,3 0,0 7,7 2,2 1,5
v (%) 200,0 105,4 0.0 285,8 159,7 68.9 (36.1)

0,0) | (113,6) (191,9) | (308,3)

We wszystkich analizach, gdzie wspotczynnik zmiennosci przekroczyt 50% obliczono
mediang zamiast $redniej, a w nawiasie podano obliczony wspotczynnik zmiennos$ci dla
miar pozycyjnych.

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie zrodta jak dla Tabeli 4

W pierwszej znalazly si¢ takie kraje jak: Bulgaria, Rumunia, Czechy,
Stowacja, Wegry i Stowenia, w ktorych wazne znaczenie w realizowanej interwencji
odgrywa uprawa winorosli i w krajach tych udzial wsparcia tego sektora jest
najwyzszy, bowiem ksztattowat si¢ okoto 45,7% (podobnie jak we Francji, Austrii
i Portugalii) (Tabela 4). Znaczacy udziat w stosunku do drugiej grupy krajow
posiada rowniez rynek wieprzowiny, drobiu i jaj (Srednio 6,2%). Druga z kolei
wydzielona grupa krajow, czyli kraje baltyckie i Polska wyr6znia si¢ wsrod innych
analizowanych krajow udziatlem s$rodkow skierowanych na rynek mleczarski
(podobnie jak w Finlandii). Warto zauwazy¢, iz W Krajach tych w przeciwienstwie
do pozostatych analizowanych jest to sektor, ktory ma dominujace znaczenie
w ogolnej wartosci produkcji rolnej. Dodatkowo Litwa i Polska posiadaja
wyrdzniajacy si¢ sposrdd innych krajow odsetek wsparcia kierowany na rynek
wolowiny i cielgciny wynoszacy odpowiednio 22,3% 1 4,3%.

Szczegotowa analiza absorpcji interwencji rynkowej w krajach ESW pozwala
na stwierdzenie, ze najwigksza byla w Polsce i odnosita Si¢ do rynku owocow
i warzyw, gdzie jej udzial wynosit 73% (podobnie jak w Holandii). Tak wysoki
odsetek srodkow skierowany na ten obszar dziatalno$ci rolniczej ukazuje ich
znaczenie w produkcji rolnej tych krajow, jak rowniez m.in. na potrzebe wsparcia,
by mogly one znalez¢ optymalne miejsce na wspolnym rynku UE i/lub rynku
swiatowym.
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Tabela 4. Realizacja interwencjonizmu rynkowego na poszczegolnych rynkach z zakresu produkcji roslinnej i zwierzgcej w krajach
ESW w 2012 roku
Wielkoé¢ interwencjonizmu (min euro) Udziat (%)

Bulgaria |Czechy|Estonia| Litwa|Lotwa | Polska | Rumunia|Stowacja | Stowenia | Wegry | Bulgaria | Czechy |Estonia| Litwa | Lotwa | Polska | Rumunia|Stowacja|Stowenia | Wegry
Zboza -4,09 0,6 0| 25| -114 -10,1 4.4 0,0 00| 00| 0,7 -10,0 0,0 0,0/ 0,0
Ryz 0,0 0,0 0,0 00| 00| 00 0,0 0,0 0,0 00
Refundacje 0,0 0,0 0,0 00| 00| 0,0 0,0 0,0 0,0/ 0,0
Zywno$é 21,9 0,1 22| 76| 53| 76,7 61,6 0,1 2,71 139| 55,3 0,7 759 43,4| 72,6| 20,9 53,9 1,0 30,7| 21,0
Cukier 0 0,0 0,0 0,0 00| 00| 0,0 0,0 0,0 0,0/ 0,0
Oliwa 0,0 0,0 0,0/ 00| 0,0 0,0 0,0 0,0 0,0/ 0,0
Widkniste 0 0 0 0,0 0,0 0,0 00| 00| 00 0,0 0,0 0,0 00
\?v;vr(z);\e/vla 12| 42| 02| 09| 262675 97| 28| o05|211| 30| 311 69| 51|356| 730| 85| 292| 57| 319
Winoro$l 17,4 51 42,1 51 51| 29,4| 439| 37,8 0,0 00| 00| 0,0 36,8 53,1 58,0| 44,4
Promocja 1,2 0,2 04| 04| 33 0 0,1 0,3 3,0 15 0,0 23| 55| 09 0,0 1,0 34| 0,0
Inne produkty 0,9 0,1 0,1 0,6 0,0 6,7 0,0/ 00| 00| 00 0,0 1,0 00| 09
Ogodtem 37,7 11,1 24| 89| 8,3|350,1 102 8,2 8,6 65| 952| 82,2| 828| 50,9(113,7| 95,6 89,2 85,4 97,7| 98,2
Mileko 0 0,9 05| 44| -11| -6,6 8,3 0,6 05| -1,7 0,0 6,7 17,2| 25,1|-15,1| -1,8 7,3 6,3 -5,7| -2,6
Wotowina 0,2 0| 39 15,8 0 0,1 0,2 0,0 15 0,0 223 00| 43 0,0 1,0 00| 03
Wieprzowina? 19 1,3 0| 03| 01| 6,9 4,0 0,7 07| 27 4.8 9,6 00 17| 14| 19 3,5 7,3 80| 4,1
Razem 1,9 24 05| 86| -1,0| 16,1 12,3 1,4 02| 12 48| 17,8| 17,2| 49,1|-13,7| 4,4 10,8 14,6 2,3 1,8
Razem
ro$linna i 39,6 135 291175| 7,3|366,2| 114,3 9,6 8,8| 66,2| 100,0|100,0|100,0(100,0(100,0(100,0| 100,0| 100,0( 100,0(100,0
zwierzeca

3 Razem z drobiem, jajami i produktami pszczelarskimi; °) wartosci ujemne uwzgledniajg korekty wynikajace z kontroli zgodnosci rozliczen.

Zrédto: Obliczenia whasne na podstawie Sprawozdanie Komisji dla Parlamentu Europejskiego i Rady. Szoste Sprawozdanie Finansowe
Komisji do Parlamentu Europejskiego i Rady z realizacji Europejskiego Funduszu Rolniczego Gwarancji. Rok budzetowy 2012,
str. 19, Wyd. Komisja Europejska, Bruksela, Dnia 26.09.2013
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Z produktéw pochodzenia zwierzgcego, na ktore w ramach interwencjonizmu
uzyskano wsparcie nalezy wymieni¢ rynek wotowiny, ktory jest objety WPR od
1962 r. W tym przypadku w badanej grupie panstw pod wzglgdem odsetka
wykorzystanych srodkow wyro6znia si¢ wspomniana Litwa (22,3%) i jest to drugi po
sektorze mleczarskim pod wzgledem znaczenia sektor wsparty w tym kraju.

Kraje takie jak Polska, Estonia, Lotwa i Litwa uplasowaly si¢ w grupie obok
Belgii, Holandii, Irlandii, Wielkiej Brytanii, Finlandii i Szwecji. Natomiast pozostate
kraje ESW znalazly si¢ w grupie krajow UE-15 nalezacych do Europy Potudniowe;.
Ta grupa krajow wyrdznia sie realizacjg interwencjonizmu na rynku oliwy, winorosli
(od 35 do 60%) i wieprzowiny, jaj, migsa drobiowego i produktow pszczelarskich.
Z kolei w pierwszej wymienionej grupie krajow dominuje interwencjonizm na
rynku zb6z, owocow i warzyw (od 5 do 73%), mleka, wotowiny i cieleciny.

Jest oczywistym, ze forma interwencjonizmu nie moze by¢ stala i doskonata
w kazdych uwarunkowaniach, poniewaz nie ma uniwersalnej, ponadczasowej
formuty regulowania procesow gospodarczych przez panstwo. [Ciechomski 1997].

Generalnie gléwnym celem dziatan podejmowanych w zakresie interwencji
na rynkach rolnych jest ich uporzadkowanie i ograniczenie jej mechanizméw.
Przyjete rozwigzania daza w kierunku stopniowego wycofywania si¢ UE
z podtrzymywania cen na rzecz rozwoju polityki strukturalnej oraz bezposredniego
podtrzymywania dochodéw rolniczych. Wydaje sig, iz dobrym jest podejscie podjete
po przegladzie wynikow reform WPR z 2003 r. zaproponowane w ramach ,,Health
Check”, polegajace na dostosowaniu instrumentéw interwencyjnych do nowych
wyzwan i mozliwosci m.in. na uproszczeniu zasad i mechanizméw interwencji
realizowanych na poszczeg6lnych rynkach rolnych w ramach UE oraz na zniesieniu
realizacji interwencji na tych rynkach rolnych, na ktérych od lat nie byla ona
stosowana.

Podejmowanie dzialan zmierzajacych do ograniczenia interwencjonizmu
stosowanego w UE jest pozytywnym rezultatem toczacych si¢ dyskusji. Powinno sig
dazy¢ do racjonalnego wykorzystania srodkow budzetowych. Ten aspekt jest wazny
w calej UE, ale najwicksze znaczenie ma w krajach ESW. Oczekiwania jakie kraje
te wigza z realizacja polityki interwencjonizmu w sektorze rolnym wynikaja
Z odmiennych warunkéw w jakich znalazty si¢ one po akcesji do UE w porownaniu
do panstw UE-15. Uwaza si¢, ze $rodki przeznaczone na interwencjonizm
W rolnictwie w najblizszej przysztosci powinny by¢ kierowane przede wszystkim na
dziatania zwigzane z usuwaniem opoznien cywilizacyjnych wsi krajow ESW
[Kowalski 2009]. Rynek rolny w analizowanych krajach ulega istotnym zmianom,
ktorych rezultatem ma by¢ jego zharmonizowanie z mechanizmem rynkowym UE
i tym samym korygowanie tych obszarow i instrumentéw interwencji, ktore
zapewnia poszczegdlnym krajom ESW optymalny rozwéj.
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WNIOSKI

Analiza skupien metodg Warda zastosowana do dokonania typologii krajow
w oparciu o skalg realizowanej interwencji rynkowej okazala si¢ dobrym narzgdziem
do pogrupowania krajow ESW jak i ukazania ich uplasowania wsrod krajow UE-15
oraz pokazala ona, ze jest ono zgodne z potozeniem geograficznym krajow.
W zwiazku z tym z krajow ESW, érodki pozyskane w ramach interwencji rynkowe;j
ulatwiaja funkcjonowanie na JRE Bulgarii, Czechom, Polsce i Rumunii obok
Austrii, Niemiec i Luksemburga charakteryzujacych si¢ dobrze rozwinietym
rolnictwem, a Estonii i Litwie obok innych krajéw UE-15 z Europy Potnocnej. Taka
typologia i wkomponowanie krajow ESW w ramy UE-15, moze byé zatem rowniez
w czeSci wynikiem bardzo zblizonych warunkow klimatycznych panujacych
W poszczegolnych wydzielonych tu podgrupach, rzutujacych na warunki
prowadzenia produkcji rolniczej. Czgsto maja one bowiem w niektorych krajach
silny wplyw na uruchamianie danych mechanizméw interwencji rynkowej,
szczegOlnie w zakresie produkcji roslinnej 1 moga w zwiazku z tym, w pewnym
stopniu wplywac rowniez na zachodzace procesy rozwoju sektora rolnego.

Przeprowadzona analiza skupien potwierdzita rOwniez znaczenie
poszczegblnych rynkow rolnych w poszczegélnych krajach. W jednej grupie
znalazty si¢ takie kraje jak: Bulgaria, Rumunia, Czechy, Stowacja, Wegry i Sto-
wenia, w ktorych wazne znaczenie w realizowanej interwencji odgrywa uprawa
winoro$li i w krajach tych udziat wsparcia tego sektora jest najwyzszy. Znaczacy
udziat w stosunku do drugiej grupy krajow posiada rowniez rynek wieprzowiny,
drobiu i jaj. Druga wydzielona grupa krajow, czyli kraje battyckie i Polska wyrdznia
si¢ wérod innych analizowanych krajow udziatem srodkow skierowanych na rynek
mleczarski i dodatkowo Litwa i Polska posiadaja wyr6zniajacy si¢ spos$rod innych
krajow odsetek wsparcia kierowany na rynek wotowiny i cielgciny.
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CLUSTER ANALYSIS APPLICATION FOR IMAGING
INTERVENTIONISM IN THE PARTICULAR CEE COUNTRIES
AGRICULTURAL MARKETS

Abstract: This paper presents the use of Ward cluster analysis method for
grouping both the CEE countries and the EU-25 to illustrate the scale of market
intervention implemented on individual agricultural markets. The methods
used allowed to show the importance of individual agricultural markets in the
countries of CEE and CEE countries to rank among the EU-15.

Keywords: cluster analysis, market intervention, the CEE countries
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Streszczenie: Idea porzadkowania liniowego obiektow wielocechowych jest
konstrukcja wskaznika syntetycznego, na podstawie ktérego przeprowadza
si¢ analize porownawcza. W badaniach empirycznych czesto pojawiaja si¢
problemy przy interpretacji wynikow takiego uszeregowania, ktore wynikaja
migdzy innymi z nieznacznych réznic w warto$ciach otrzymanej zmiennej
syntetycznej. W artykule dokonano analizy warto$ci wskaznika rankingu
polskich uczelni oraz wskazano wady liniowego porzadkowania. Nast¢pnie,
w celu zniwelowania negatywnych skutkow nieznacznych réznic pomiedzy
wynikami kolejnych porownywanych obiektow zaproponowano procedurg
skorygowania rezultatow liniowego rankingu z wykorzystaniem metody
grupowania E. Nowaka. W pracy ukazano, iz rekomendowany algorytm
postepowania jest rowniez przydatny, gdy w zbiorze cech kryterialnych
znajdujg si¢ takie, ktore charakteryzuja si¢ tak zwang zdolno$cia grupowania.

Stowa kluczowe: porzadkowanie liniowe, ranking, grupowanie, metoda
Nowaka, uczelnie

WPROWADZENIE

Metody porzadkowania liniowego sa czgsto wykorzystywane w badaniach
empirycznych  [Balicki 2009, Mikulec 2008, Luniewska, Tarczynski 2006].
W analizach poréwnawczych warto§ci zmiennej syntetycznej, na podstawie
ktorych szereguje sie obiekty od ,najlepszego” do ,najgorszego”, mogg
nieznacznie  roézni¢ si¢ pomiedzy soba. Wowczas  istnieje  duze
prawdopodobienstwo btednej interpretacji otrzymanych rezultatow wynikajacej
z dywersyfikowania pozycji jednostek, pomiedzy ktérymi nie ma widocznych
réznic w zdefiniowanej — za pomoca cech diagnostycznych — jakosci. W celu
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zobrazowania tego problemu w artykule dokonano analizy warto$ci zagregowanej
zmiennej, na podstawie ktorej powstal Ranking Szkot Wyzszych 2012
,Perspektyw” i ,,Rzeczpospolitej” [Strona internetowa Perspektyw 2012].

ANALIZA WARTOSCI ZMIENNEJ SYNTETYCZNEJ]

Zagregowana zmienna, na podstawie wartosci ktorej uszeregowano polskie
uczelnie akademickie, przyjmuje wartosci w przedziale 17,03 — 100. Analizujac
pozycyjne parametry, przedstawione w Tabeli 1, stwierdzono, ze potowa uczelni
otrzymata wynik nie wyzszy niz 35,28, za§ dla 75% ocenianych szkot wyzszych
warto$é syntetycznego wskaznika nie przekroczyta liczby 52,88. Swiadczy to
o silnej prawostronnej asymetrii analizowanego rozkladu, czyli wigkszo$¢ uczelni
otrzymata niskie warto$ci zmiennej agregatowe;j.

Tabela 1. Podstawowe statystyki zmiennej syntetycznej oraz roznicy wartosci zmiennej
syntetycznej dwoch kolejnych uczelni

Wyszczegdlnienie Min Max Mediana Q1 Q3

Wartos¢ zmiennej syntetycznej 17,03 |100 35,28 26,03 | 52,88

Réznica wartosci zmienne] | 00017| 2016 | 035 015| 1,04
syntetycznej dwoch kolejnych uczelni

Zrédto: opracowanie wlasne

Graficzng strukture wartosci wskaznika syntetycznego oraz réznice tych
wartosci dla dwoch kolejnych uczelni zobrazowano na Rysunku 1. W celu
unikniecia petnych nazw 88 ocenianych szk6t wyzszych wprowadzono oznaczenia
Ul, U2, ..., U8, ktére wynikaja z ich pozycji na opublikowanej w 2012 roku liscie
rankingowej.

Rysunek 1. Wartosci wskaznika syntetycznego oraz roznice tych wartosci dwoch kolejnych
uczelni w Rankingu Uczelni Akademickich 2012 ,,Perspektyw” i ,,Rzeczpospolite;j”
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Zrbdlo: opracowanie wlasne
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Z analizy Rysunku 1 wynika, ze tylko kilka pierwszych uczelni otwierajacych
liste¢ rankingowsg przyjmuje wysoka warto$¢ zmiennej syntetycznej. Ponadto,
dokonujgc analizy roznic pomigdzy warto$ciami zagregowanego wskaznika
kolejnych dwoch uczelni mozna stwierdzi¢, iz w przypadku potowy ocenianych
szkot nie przekracza ona 0,35. Znaczne rdéznice w omawianych liczbach wystepuja
tylko pomigdzy uczelniami U2 i U3 (20,16) oraz U6 i U7 (7,23). W pozostatych
wypadkach réznice w uzyskanych punktach sg nieznaczne (dla 75% ocenianych
uczelni omawiany wskaznik nie przekroczyt 1,04). Mozna zatem stwierdzi¢, ze
wigkszo§¢ ocenianych jednostek przyjmuje podobne oceny. W skrajnych
wypadkach wyniki kolejnych uczelni réznicujg si¢ dopiero na 3 miejscu po
przecinku. Taka sytuacja nastgpuje pomiedzy realizacjami ocen uczelni U46 a U47,
gdzie roznica warto$ci ich zmiennej syntetycznej wynosi 0,0017. Zdaniem autorki,
nieznaczne zréznicowanie warto$ci zmiennej agregatowej moze przyczynic sie do
btednej interpretacji rezultatow oceny szkot. Na przyktad, uczelnie uplasowane na
pozycjach 40 i 50 w ogo6lnej punktacji r6znig si¢ tylko o 4,15 punktow na 100
mozliwych, przy czym pomiedzy tylko uczelnig 2 a 3 réznica ta wynosi ponad 20.

Dodatkowo, dla ukazania czesto nieznacznych roéznic w ocenie pomigdzy
uczelniami dokonano graficznej prezentacji konfiguracji zbioru analizowanych
uczelni. W tym celu wykorzystano jedna z technik redukcji danych zwana
skalowaniem wielowymiarowym [Krzysko i in. 2008].

Graficzng prezentacje struktury uczelni w zredukowanej do dwoch wymiaréw
przestrzeni kryteriow ich oceny przedstawiono na Rysunku 2.

Rysunek 2. Graficzna prezentacja struktury uczelni w dwuwymiarowej przestrzeni
kryteriow oceny
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Zrodto: opracowanie wlasne z wykorzystaniem pakietu STATISTICA, modut skalowanie
wielowymiarowe
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Przyktadowe skupienia uczelni, ktorych wyniki oceny sa bardzo podobne
zaznaczono na Rysunku 2. Rozrzut analizowanych jednostek potwierdza zatem
fakt, iz szeregowanie uczelni na podstawie warto$ci zmiennej syntetycznej moze
przyczyni¢ si¢ do nadania roéznych pozycji uczelniom na liScie rankingowej
pomimo braku znaczacych réznic w ich ,,jakosci”.

PROCEDURA GRUPOWANIA NOWAKA

W celu zniwelowania negatywnych skutkéw nieznacznych réznic pomigdzy
warto§ciami wskaznikow syntetycznych, proponuje si¢ skorygowanie rezultatow
liniowej hierarchizacji uczelni poprzez przeprowadzenie klasyfikacji ocenianych
jednostek,  opierajacej si¢ na  odlegloSciach  pomigdzy  sasiednimi,
uporzadkowanymi nierosngco uczelniami. Postulowana procedura grupowania,
zaproponowana przez E. Nowaka [Nowak 1990], sprowadza si¢ do analizy réznic
w poziomie wartosci cechy syntetycznej i przebiega wedlug nast¢pujacych
krokow:

1. wyznaczenie ro6znic w poziomie wartosci cechy syntetycznej obiektow
bedacych bezposrednimi sgsiadami, w uporzadkowanym nierosngco liniowym
ich ciggu:

Az 1=2=2 41,0 =12,,n-1; @

2. wyliczenie, na podstawie przyrostow Ax;;,;, odlegtosci granicznej wyrazonej
wzorem:

2" =Az+usy, (2)
gdzie:
— 1 n-1
AZ:Ei§1A2i1i+l, (3)
1 n-1 —2 Y2
SAZ = EZ (Azili+1—AZ) y (4)
i=1

u— oznacza dowolng, obrang przez badacza, liczbe rzeczywista z przedziatu
[0,2], przy czym, im mniejsza jej warto$¢, tym bardziej szczegdtowy
podziat (wigcej grup typologicznych);

3. wyodrebnienie grup obiektow wedlug nastepujgcych zalecen: te obiekty, ktore
w uporzadkowanym nierosngco ciggu realizacji cechy syntetycznej spetniaja
nierdwnos¢:

Azi,i+122* 5)
stanowig granic¢ podziatu zbioru porownywalnych obiektow. Grupg podobnych

obiektow stanowig tylko te jednostki, dla ktorych odleglosci pomigdzy
obiektami sgsiednimi spetniajg nieréwnosé:
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Azi’i+l<z*. (6)
Zaproponowana powyzej koncepcje klasyfikacji obiektow zilustrowano
przyktadem empirycznym.

SKORYGOWANIE WYNIKOW RANKINGU UCZELNI

Badanie przeprowadzono z wykorzystaniem 33 cech kryterialnych®,
na podstawie ktorych dokonano porzadkowania polskich uczelni akademickich
w 2012 roku w rankingu ,,Perspektyw” i ,,Rzeczpospolitej”’. Na podstawie wartosci
wskaznika syntetycznego przeprowadzono analizg r6znic w poziomach jej wartosci
pomigdzy kolejnymi uczelniami. Z wykorzystaniem wzoru (2) wyznaczono

warto$ci odlegtosci granicznych A przy czym przeanalizowano cztery jej
warianty, w zalezno$ci od przyktadowo przyjetego poziomu u. Wyniki uzyskanych
klasyfikacji uczelni, w zaleznos$ci od u réwnego odpowiednio 0, 0,5, 1 oraz 2
zaprezentowano w Tabeli 2.

Tabela 2. Klasyfikacja uczelni przy r6znych wariantach u

= | = | Wartogs u=0 u=0,5 u=1 u=2
Ik C:f:ﬁjc 7'=0,0094 | 2°=0,0210 | 2°=0,0327 | z°=0,0559
S| S | syntet

S 5 Zi 2 2 2 2
5] o b = = = =
E\l € i=1, ceey Azi,i+1 % Azi,i+1 é Azi,i+1 % Azi,i+1 é
£| & | 88 & & i &
@ (3) @ ()] (® (7 (8) 9| () | @1y
1 | UL | 1,0000 | 0,0229 | 1 | 00229 | 1 | 00229 | 1 | 00229 1
2 | U2 | 09771 | 02016 | 2 | 02016 | 2 | 02016 | 2 | 0,2016 | 2
31 U3 | 07755 | 0,0097 | 3| 00097 | , | 00097 | , | 0,0097

4] U4 | 07658 | 0,0392 4 | 0,0392 0,0392 00392 | ,
5 | U5 | 07266 | 0,0344 | 5| 00344 | 4 | 00344 | 4 | 0,0344

6 | U6 | 06922 | 0,0723 | 6| 00723 | 5 | 00723 | 5 | 0,723

7 | U7 | 06199 | 0,0159 | 7 | 0,0159 0,0159 0,0159

8 | U8 | 0,089 | 0,0007 | , | 00007 0,0007 0,0007

9 | U9 | 06032 | 0,0113 00113 | , [oo0u3]| . [oou3] ,
10 | U0 | 0,5919 | 0,0021 0,0021 0,0021 0,0021

11| U1l | 0,5898 | 0,0053 | 9 | 0,0053 0,0053 0,0053

12 | U12 | 0,5845 | 0,0035 0,0035 0,0035 0,0035

13 | U13 | 05811 | 0,0131 0,0131 0,0131 0,0131

" ze wzgledu na ograniczong objeto$¢ artykutu, nie wymieniono cech kryterialnych, ktore
dostepne sa na stronie internetowej Perspektyw: www.perspektywy.pl
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M @ @) @ (G 6 | @ |O| @) |dy
14 | U14 | 0,5680 | 0,0009 10 0,0009 0,0009 0,0009
15| U15 | 0,5671 | 0,0104 0,0104 0,0104 0,0104
16 | U16 | 0,5567 | 0,0034 0,0034 0,0034 0,0034
17 | U17 | 0,5533 | 0,0080 0,0080 0,0080 0,0080
18 | U18 | 0,5453 | 0,0040 0,0040 0,0040 0,0040
19| U19 | 0,5413 | 0,0017 | 11| 0,0017 0,0017 0,0017
20 | U20 | 0,5397 | 0,0016 0,0016 0,0016 0,0016
21| U21 | 0,5381 | 0,0001 0,0001 0,0001 0,0001
22 | U22 | 0,5380 | 0,0184 0,0184 0,0184 0,0184
23| U23 | 0,5196 | 0,0004 12 0,0004 0,0004 0,0004
24 | U24 | 05192 | 0,0115 0,0115 0,0115 0,0115
63 | U63 | 0,2713 | 0,0012 0,0012 0,0012 0,0012
64 | U4 | 0,2701 | 0,0061 0,0061 0,0061 0,0061
65 | U65 | 0,2640 | 0,0027 0,0027 6 0,0027 6 0,0027 4
66 | U66 | 0,2613 | 0,0021 0,0021 0,0021 0,0021
67| U67 | 0,2592 | 0,0073 0,0073 0,0073 0,0073
68 | U68 | 0,2519 | 0,0004 0,0004 0,0004 0,0004
69 | U69 | 0,2515 | 0,0003 0,0003 0,0003 0,0003
70 | U70 | 0,2512 | 0,0029 0,0029 0,0029 0,0029
71| U71 | 0,2483 | 0,0011 23 0,0011 0,0011 0,0011
72 | U72 | 0,2472 | 0,0086 0,0086 0,0086 0,0086
73| U73 | 0,2386 | 0,0019 0,0019 0,0019 0,0019
74 | U74 | 0,2367 | 0,0026 0,0026 0,0026 0,0026
75| U75 | 0,2341 | 0,0072 0,0072 0,0072 0,0072
76 | U76 | 0,2269 | 0,0053 0,0053 0,0053 0,0053
77 | U77 | 0,2216 | 0,0022 0,0022 0,0022 0,0022
78 | U78 | 0,2194 | 0,0092 0,0092 0,0092 0,0092
79 | U79 | 0,2102 | 0,0030 0,0030 0,0030 0,0030
80 | U8D | 0,2072 | 0,0113 0,0113 0,0113 0,0113
81| U81 | 0,1958 | 0,0013 0,0013 0,0013 0,0013
82| U82 | 0,1946 | 0,0087 0,0087 0,0087 0,0087
83 | U83 | 0,1859 | 0,0053 0,0053 0,0053 0,0053
84| U84 | 0,1805 | 0,0044 24 0,0044 0,0044 0,0044
85| U85 | 0,1762 | 0,0008 0,0008 0,0008 0,0008
86 | U86 | 0,1753 | 0,0030 0,0030 0,0030 0,0030
87 | U87 | 0,1724 | 0,0020 0,0020 0,0020 0,0020
88 | U88 | 0,1703 - - - -

Legenda: W tabeli wyrozniono realizacje roznic wartosci zmiennych syntetycznych

spetniajacych nier6wnosc (6).

Zrodto: opracowanie wlasne
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Z analizy wynikéow klasyfikacji uczelni mozna wnioskowaé, ze wraz
ze wzrostem wartosci U, maleje liczba wyodrgbnianych klas uczelni. Dla u=0
uzyskano 24 grupy szkot wyzszych, zas dla u=2 — tylko 4. Przyjecie wysokiej
warto$ci U do wyliczenia granicy podziatu szkét wyzszych na grupy podobnych
do siebie pod wzgledem uzyskanego wyniku oceny jednostek, przyczynia si¢ do
zanikniecia podstawowej funkcji liniowego rankingu, jaka jest roznicowanie ich
pozycji. W zwiagzku z tym zaleca si¢ przyjgcie za u dolnej granicy proponowanego
przez E. Nowaka przedziatu [0,2], czyli u=0. Pozwoli to na uwzglednienie
w rankingu nieznacznych — z zatozenia autorki — roznic w wartosciach kolejnych,
uporzadkowanych nierosngco warto$ciach zmiennej syntetycznej, a tym samym nie
»~rozmyje” liniowej hierarchizacji ocenianych uczelni. Zastosowanie metody
grupowania obiektow liniowo uporzadkowanych pozwoli zatem na skorygowanie
liniowego rankingu, czyli przydzielenie takiej samej pozycji uczelniom, pomigdzy
ktorych wynikiem oceny roznica jest z zatozenia nieznaczna. Przyjecie u=0 oraz
pogrupowanie szkot wyzszych spowodowatlo w omawianym przyktadzie
zmniejszenie przestrzeni wymiaru pozycji uczelni z 88 do 24 (kolumna (5)).
Oznacza to, ze wsrod analizowanych jednostek wystepuja skupienia, w ramach
ktorych znajdujg si¢ uczelnie charakteryzujace si¢ podobnym lub takim samym
poziomem definiowanej poprzez kryteria oceny ,jakosci” ich dzialalnosci. Tym
samym w opinii autorki dywersyfikacja uczelni w ramach uzyskanych grup jest
nieuzasadniona. Najliczniejsza grupg — uplasowana na 23 pozycji — tworzy 18
uczelni, ktore w rankingu ,,Perspektyw” i ,,Rzeczpospolitej” znajduja si¢ pomiedzy
63 a 80 pozycja.

Skorygowanie liniowego rankingu z wykorzystaniem zaproponowanej
metody klasyfikacji Nowaka moze okaza¢ sie rowniez przydatne, gdy w zbiorze
cech kryterialnych znajduja sig¢ takie, ktore charakteryzuja sie tak zwana zdolno$cia
grupowania. Pojecie to rozwingt A. Sokotowski, ktory zaproponowat procedure
taksonomicznej ,,warto$ci” informacyjnej [Pociecha i in. 1988] cech
diagnostycznych. Sprowadza si¢ ona do analizy zdolnosci grupowania oraz
zdolnos$ci hierarchizacji tych cech. Na podstawie jej wynikéw mozna dokonaé
identyfikacji zadania taksonomicznego, czyli stwierdzi¢, czy zbior obiektow
opisany zadanymi charakterystykami powinien zosta¢ poddany grupowaniu czy
uporzadkowaniu liniowemu. Miara zdolnos$ci grupowania i-tej zmiennej wyraza si¢
nastepujgca formula:

1 m-1 R:
Gi:l_Eiizl mm{(xi(j+l)_xi(j))m_ll}’ @)

gdzie: Rj oznacza zakres zmiennoS$ci cechy i oraz wylicza si¢ ze wzoru:

R, = miax{xij }— miin{xij } . (8)
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Miara G; przyjmuje warto$¢ z przedziatu <0;17L1> . Zaktada sie, ze im jej
m —

warto$¢ jest wigksza, tym zdolno$¢ grupowania i-tej zmiennej jest lepsza. Zdolnos¢
do hierarchizacji obiektéw i-tej zmiennej okresla si¢ za$ jako:

H; =1-G;. 9)

! 1>. Doskonata zdolno$é

Przedzial zmienno$ci miary Hi jest postaci <m;
do hierarchizacji istnieje wtedy, gdy odleglosci pomigdzy sgsiednimi
(uporzadkowanymi) obserwacjami sg takie same. Wowczas zdolno$¢ grupowania
jest zerowa.

Wartosci miar zdolnosci grupowania i hierarchizacji dla dwoch przyktadowo
wybranych cech kryterialnych rankingu ,,Perspektyw” i ,Rzeczpospolitej”
(zaplecze innowacyjne uczelni I3 oraz wielokulturowos¢ $rodowiska
studenckiego — Um?7) przedstawiono w Tabeli 3.

Tabela 3. Miary zdolnos$ci grupowania i hierarchizacji

Cecha Miara zdolno$ci grupowania Miara zdolnosci hierarchizacji
I3 0,954 0,046
Um7 0,862 0,138

Zrodto: opracowanie wlasne

Zaprezentowane w Tabeli 3 warto$ci omawianych miar $wiadcza o tym, iz
cechy I3 oraz Um7 charakteryzujg si¢ duzg zdolno$cig grupowania. Rozklady
warto$ci tych cech, zobrazowano na Rysunkach 3 i 4.

Rysunek 3. Rozktad wartosci cechy 13

100

80

60

40

20

|

0 +
—
)

[Xo)
)

u13
u20
u26
U39
u52
u73
u14
u34g
uso
ue4
uso
u28
U53
ueo
u78
u27
u7o

US6 o
u37
u66

Zrbdlo: opracowanie wlasne
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Rysunek 4. Rozktad wartosci cechy Um7

100
*
80
60.“
mm
40 *
0000
“’m
20 (T
0000000000000
000000000000
0 I T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T O0000000000000000000000000
NN N IETNONMOANMO 1 WO S OMmMmOoa N N W0
DN DH AN N O N O NSINDENOMWOWOOSS W0 W ON
D o Ies B B B Een B B B Bben B Bben BERen B BEen BEen B Ben B |

Zrodlo: opracowanie wlasne

Analizujac rozktady wartosci cech przedstawione na Rysunkach 3 i 4 widac,
ze dla czesSci uczelni wartosci cechy sa takie same. Konstrukcja liniowego rankingu
z wykorzystaniem tego typu charakterystyk moze spowodowal, iz wskaznik
rankingowy przyjmie taka sama wartos¢ dla wielu ocenianych jednostek. Nasuwa

si¢ pytanie, jak przydzieli¢

im kolejne miejsca w rankingu? Wowczas

rozwigzaniem tego problemu jest skorygowanie wynikow liniowego rankingu

z wykorzystaniem zaproponowanego algorytmu klasyfikacji Nowaka.
Hipotetyczng sytuacje, w ktorej do budowy rankingu uczelni wykorzystano

dwie cechy kryterialne, wykazujace duzg zdolno$¢ grupowania: I3 oraz Um7,

przedstawiono w Tabeli 4.

Tabela 4. Wyniki klasyfikacji dziesieciu pierwszych uczelni na podstawie dwoch cech 13

oraz Um7
Liniowy ranking uczelni Klasyfikacja uczelni, u=0, z"=1,1
Ranking | Uczelnia | Wskaznik rankingowy | AZ;;,; Ranking skorygowany

@ @ 3) @ (5
1 Ul 94,4 6,9 1
2 U2 87,5 6,9 2
3 U4 80,6 5,6 3
4 U3 75,0 0,0 4
5 U1l 75,0 2,8

6 U5 72,2 0,0 5
I Ui15 72,2 5,6

8 u19 66,7 0,0 6
9 u24 66,7 2,8

10 U13 63,9 0,0 7

Zrbdlo: opracowanie wlasne
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Powtarzajace si¢ wartoSci wskaznika syntetycznego przedstawione
w kolumnie (3) w Tabeli 4 klasyfikuja uczelnie U3 i U1l, U5 i U15 oraz U19
i U24 na tej samej pozycji. Nie jest wigc mozliwe przydzielenie kazdej z nich innej
rangi, a zatem konstrukcja ,,tradycyjnej” listy rankingowej nie ma uzasadnienia.
Rozwigzaniem tego problemu jest pogrupowanie obiektéw wedhug algorytmu
Nowaka. Wyniki klasyfikacji przedstawiono w Tabeli 4 w kolumnie (5).

PODSUMOWANIE

W procesie porzadkowania liniowego badacze staja przed wiceloma
dylematami. Dotycza one gtownie wyboru zmiennych diagnostycznych, sposobu
ich wazenia czy przyje¢cia odpowiedniej formuty normalizacyjnej [Kukuta 2000].
Nie mniej waznym problemem w analizie porownawczej jest interpretacja jej
wynikow. Jak ukazano w artykule, nie zawsze jednoznacznie mozna ocenic
analizowane obiekty. W opinii autorki zastosowanie procedury grupowania
Nowaka zmniejsza prawdopodobienstwo blednej interpretacji otrzymanych
rezultatow wynikajacej z przydzielenia innych pozycji jednostkom, pomigdzy
ktérymi nie ma istotnych réznic w zdefiniowanej za pomoca kryteriow ,,jakosci”
oraz eliminuje problem wystepowania w zbiorze Kkryteriow oceny cech
charakteryzujacych si¢ wysoka zdolnoscia grupowania.
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LINEAR ORDERING - MISTAKES IN INTERPRETATION
OF RESULTS AND WAYS OF THEIR ELIMINATION

Abstract: The idea of linear ordering of multivariate objects is construction
of aggregated indicator, which will be useful in the comparative analysis.
In the empirical research very often there are many problems with
interpretation of the results of linear ordering. In the article analysis of value
of indicator of polish university ranking was done and the defects of linear
ordering was indicated. Moreover, the E. Nowak method of grouping to
correct of the results of the linear ordering was proposed. The recommended
algorithm is also useful, when in the set of characteristics of the objects are
variables characterized by the so-called ability of grouping.

Keywords: linear ordering, ranking, grouping, the Nowak method,
universities
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SWIADCZENIA RENTOWE WYPLACANE Z TYTULU
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Streszczenie: Artykut po$wiecony jest modelom rent, ktére moga byc
pomocne w naliczaniu $§wiadczen rentowych wyptacanych jako odszkodowa-
nie za szkody osobowe (zwtaszcza z tytutu utraconych dochodéw i zwiekszo-
nych potrzeb) z ubezpieczen odpowiedzialno$ci cywilnej. Je§li bowiem
sprawca szkody winien jest konkretnej straty majatkowej zwigzanej
z utraceniem dochodow przez osob¢ poszkodowana, to zgodnie z polskim
prawem (kodeks cywilny art. 415-449) winien jest te szkodg wyréwnac. Jesli
sprawca posiada ubezpieczenie odpowiedzialno$ci cywilnej, to zobowiagzane
przechodzi na zaktad ubezpieczen, a Swiadczenie wyptacane jest jako renta
badz jako $wiadczenie jednorazowe odpowiadajace te rencie.

Swiadczenia rentowe wyplacane sa najczesciej z tytutu ubezpieczen: OC
komunikacyjnego, OC pracodawcy, OC lekarza i OC podmiotu §wiadcza-
cego ustugi medyczne. W artykule przedyskutowane begda tak zagadnienia
zwiagzane z podstawowag wartoscig tych $wiadczen, jak i modelem renty,
ktéry powinien by¢ zastosowany.

Stowa kluczowe: szkody osobowe, renty, odpowiedzialno$¢ cywilna

WPROWADZENIE

Kodeks Cywilny przewiduje, ze kazdy poszkodowany z winy innego moze
domaga¢ zado$¢uczynienia w formie pieni¢znego odszkodowania, dotyczy to
utraty dobr majatkowych i osobistych, a zrédtem strat moze by¢ tak szkoda na
osobie jak i na mieniu.

Jednym z typoéw tych odszkodowan, sg odszkodowania za utrate przysztych
dochodow, ktore osiagnal by poszkodowany, w sytuacji gdyby szkoda nie nastgpila
i nie stracitby zdolnosci do pracy. W polskich sgdach oszacowania szkody
w odniesieniu do utraty przysztych dochodéw sg czynione za pomocg intuicji i nie
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sa iloSciowo odnoszone do sytuacji gospodarczej. Ponadto $wiadczenia przyz-
nawane z tytulu utraconych dochodéw najczesciej nie uwzgledniaja wartosci
pieniadza w czasie 1 ewentualnego realnego wzrostu dochodéw poszkodowanego.
Zasadne jest jednak indeksowanie §wiadczenia w celu zachowania jego realnej
warto$ci, jak réwniez utrzymanie standardu zycia poszkodowanego przed
zdarzeniem i wyréwnanie przyrostu jego dochodu, jaki méglby mie¢ miejsce,
gdyby do zdarzenia nie doszto. Ustalenie wartosci obecnej $wiadczenia potrzebne
jest dla poszkodowanego, dla sprawcy, dla sadu, dla zaktadu ubezpieczen, jak i dla
instytucji gwarancyjnej ubezpieczyciela np. Ubezpieczeniowego Funduszu
Gwarancyjnego. Celem niniejszego artykulu jest pokazanie wagi problemu
przyznawania rentowych $wiadczen odszkodowawczych z tytulu utraconych
dochoddéw i skutkéw ich niewlasciwego szacowania, jak rdwniez przedstawienie
propozycji zobiektywizowanego systemu ich ustalania.

KONCEPCJA RENTY Z TYTULU ODPOWIEDZIALOSCI CYWILNEJ

Przedmiotem kompensacji w $§wiadczeniach w postaci rent, co do zasady sa
straty majatkowe, dotyczace dochodéw uzyskiwanych cyklicznie lub wydatkéw
ponoszonych cyklicznie. Renta moze obejmowac: utracone zarobki (art. 444 § 2
k.c.), zwickszone koszty utrzymania (art. 444 § 2 k.c.) czy tez utracone Srodki
utrzymania (art. 446 § 2 k.c. Renta moze by¢ przyznana bezposrednio poszko-
dowanemu lub jego osobom bliskim (posrednio poszkodowanym) [Kwiecien 2015,
Jedrzychowska, Kwiecien 2014, Rzetecka-Gil 2011].

Przedmiotem niniejszego artykulu sa rozwazania nad renta stanowigca
odszkodowania za utracone dochody. W przypadku utraconych zarobkow judy-
katura prezentuje nastepujace stanowisko: Renta powinna odpowiadaé réznicy
migdzy hipotetycznymi dochodami, ktore poszkodowany osiggatby, gdyby nie
doszto do zdarzenia szkodzacego, a dochodami, ktére uzyskuje, bedac poszkodo-
wanym, uwzgledniajac $wiadczenia otrzymywane z tytulu ubezpieczenia spotecz-
nego. Przy ustalaniu wysoko$¢ dochodow nalezy uwzgledni¢ wszystkie dotychczas
uzyskiwane, w tym dochody nieregularne, ale takze te, ktorych uzyskanie w
przysztosci byto wysoce prawdopodobne ze wzgledu na rozwoj kariery zawodowej
(wyrok SA w Lodzi sygn. I Ca 637/13; wyrok SA w Biatymstoku sygn. I ACa
338/12, wyrok SN sygn. Il PK 291/12). Przy ocenie aktualnej zdolnosci
zarobkowej poszkodowanego powinno si¢ uwzglednia¢ realng sytuacje na rynku
pracy, czyli faktyczne mozliwosci pracy przez osob¢ poszkodowana, z ograniczong
zdolno$cig do pracy (wyrok SA w Biatymstoku, sygn. I ACa 338/12; wyrok SA
w Lodzi, sygn. I ACa 1240/12).

W przypadku, gdy roszczenie wysuwaja posrednio poszkodowani, renta nie
moze by¢ wyzsza od kwoty, ktorg zmarly bylby zobowigzany §wiadczy¢ z tytutu
obowigzku alimentacyjnego, a przy ustalaniu jej wysokos$ci nalezy stosowaé kry-
teria obejmujgce usprawiedliwione potrzeby uprawnionego oraz mozliwosci
zarobkowe i majatkowe mozliwosci zobowigzanego (Wyrok SA w Szczecinie sygn.
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Il APa 13/12). Istota renty jest restytucja stanu rzeczy, jaki istniat w chwili $mierci
zmartego, w sensie gospodarczym zatem uprawniony nie powinien utraci¢ swej
dotychczasowej stopy zyciowej (wyrok SA w L.odzi sygn. | ACa 243/13).

Zaprezentowane regulacje sg obowigzujacymi w Polsce przepisami prawa
i nalezy podkresli¢, ze zasady i regulacje dotyczace przyznawania rent i ich
wysokosci sa odmienne w poszczegélnych krajach. W literaturze przedmiotu
mozna znalezé ich opisy oraz zestawienie [szerzej: Kwiecien 2015,
Jedrzychowska, Kwiecien 2014, Luckett i Craner 1994, Haberman i Bloomfield
1990, Ritchie 1994, Ward 2009, Tinaii i Kucsma 2010, Spizman i Tinari 2011,
Anderson i Roberts 1989, Bryan i Linke 1988, Lane i Glennon 1985, Gilbert 1994,
1997, Thornton 1997, Rodgers i in. 1996, Nelson i Patton 1990, Mullett i in. 1990,
Gohmann i in. 1998, Smith 1982, Minnechan 2009, Tinari i in. 2006].

PRZYKEADOWE MODELE RENT

Obecnie zostang przywotane przyktadowe modele rent z matematyki
finansowej oraz aktuarialnej, ktore moga stanowi¢ podstawe naliczania warto$ci
obecnej lub aktuarialnej swiadczenia rentowego (zaprezentowane renty sa platne
,»Z gory”, a renty opisane wzorami 5-8 oparte sa na rachunku aktuarialnym).

Renta terminowa, stata:

n_
py = AL nt (1)
Renta wieczysta, stata:
pv =2 @)
Renta terminowa, rosngca, arytmetyczna:
_ d\ (1+r)"-1  nd(1+r)
Py = [(a+5)F= o @
Renta terminowa, rosngca, geometryczna:
py = 4 L0 ()
r-g
Renta zyciowa terminowa, stata:
dy:n = ZZ:O v¥ kPx )
Renta zyciowa terminowa, rosnaca:
lay., = Z;clzo(l + i)k_lvk kPx (6)
Renta zyciowa na cate zycie, stata:
ty = ZE=3 V" kP2 ()
Renta zyciowa na cate zycie, rosnaca:
la, = Z?;éc(l + i)k_lvk kPx (8)

gdzie: ,p,— prawdopodobienstwo ze osoba w wieku x lat przezyje jeszcze k lat;
v = — czynnik dyskontujacy; A — wysokos¢ okresowego $wiadczenia (np.
rocznego, miesigcznego); r — stopa procentowa; i — wskaznik indeksacji renty; d —




132 Anna Jedrzychowska

przyrost renty arytmetycznej; g — przyrost renty geometrycznej; o — maksymalny
wiek, ktory znajduje si¢ w TTZ; n — czas wyplaty renty — np. liczba lat, miesiecy.

W literaturze i praktyce rynkowej funkcjonujg tez inne rozwigzania. Przyk-
tadowo na rynku amerykanskim warto$¢ przysztego zycia zawodowego poszkodo-
wanego wyliczana si¢ jako wypadkowa dlugos$ci zycia zawodowego i fluktuacji na
rynku pracy [Bryan, Linke 1988]. Wartos¢ obecng renty mozna rowniez
wyznaczy¢ przez opisanie renty jako tancucha Markowa, a warto$¢ obecng renty
mozna wyznaczy¢ za pomocg rachunku macierzowego [Debicka 2012].

Jak juz wspomniano wczesniej nie ma jednoznacznej wyktadni, jaka meto-
dologii obliczen powinna by¢ wykorzystywana przy ustalaniu wysoko$ci $wiad-
czenia dla poszkodowanego. Ogdlna przestanka mowigca o tym, ze przyznane
$wiadczenie rentowe powinno stanowi¢ zastapienie dotychczas otrzymywanych
przez poszkodowanego dochoddéw i tych, ktore otrzymywalby on gdyby do wypad-
ku nie doszto, nie rozstrzyga jak nalezy ustala¢ wysoko$¢ renty i kalkulowac¢ jej
warto$¢ obecna. Pojawiaja si¢ pytania o wysoko$¢ $wiadczenia, o wilaczenie do
niego sktadek na ubezpieczenia zdrowotne i spoteczne, o indeksowanie $§wiadcze-
nia, o czas wyplat oraz o forme — okresowo czy jednorazowo [wiecej: Jedrzychow-
ska 2014, Jedrzychowska, Kwiecien 2014, Jedrzychowska i in. 2014 a, 2014 b].

UZASADNIENIE KONIECZNOSCI KALKULACJI I PRZYKEADY

Majac pelna swiadomosé, ze kazdy z przyjetych modeli kalkulacji jest
bardzo wrazliwy na zalozenia, autorka zaprezentuje kilka obszaréw zastosowan
tego typu obliczen z usadowieniem koniecznosci ich dokonywania. Przyktad 1
pokazuje problem braku waloryzacji renty, podobnie przyklad 2. Oba pozwalaja
tez okresli¢ ,,warto$¢” szkody osobowej. Wiedza na temat rozmiaru tego zobowia-
zania jest istotna tak dla sprawcy, jak i dla jego ubezpieczyciela, a w niektorych
przypadkach (np. wypadkéw komunikacyjnych, odszkodowaniach za bledy me-
dyczne czy wypadki przy pracy) dla instytucji gwarancyjnej (np. Ubezpiecze-
niowego Funduszu Gwarancyjnego). Przyktady 2 i 3 pokazuja powage problemu
zwigzanego z roszczeniami os6b w mtodym wieku. Ponadto Przyktad 3 pozwala
pokaza¢ problem wzrostu wartosci roszczenia, jesli jest kierowane przez obywateli
innych panstw. Przyklad 4 zawiera symulacj¢ rent terminowych dla posrednio
poszkodowanych.

Przykiad 1

Na skutek wypadku niezdolna do pracy staje sie 37-letnig kobieta, majgca
podjaé prace z wynagrodzeniem netto ok. 2 000 PLN. Sad przyznatl poszkodowanej
rent¢ z tytulu utraconych dochodéw w wysokosci 1 132 PLN miesigczne, jako
uzupetnienie §wiadczenia rentowego z ZUS wynoszacego 867,18 PLN.

Zalozenia: zyciowa rosngca renta terminowa (wzor 6). Za prognoze $rednie-
go miesigcznego wzrostu ptac w gospodarce przyjeto $redni miesigczny wskaznik
wzrostu ptac w sektorze przedsiebiorstw oszacowany na podstawie danych histo-
rycznych (0,373% miesi¢cznie). W celu ukazania wartosci realnej $wiadczen
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wykorzystano dtugoterminowa prognoze inflacji poprzez przyjecie tego wskaznika
na poziomie celu inflacyjnego okreslonego przez Rade¢ Polityki Pieni¢znej (2,5%
rocznie). Za wysoko$¢ pierwszego miesigcznego $wiadczenia rentowego przyjeto
kwotg przyznana przez sad, pomijajac rozwazania na temat zasadno$ci jej
wielkosci.

Oszacowano warto$¢ obecng $wiadczenia rentowego wyniosta ona 369 417
PLN, a kapitalizowanej renty teoretycznej 989 458 PLN. W rozwazanym przyk-
ladzie zanizenie §wiadczenia w warto$ciach realnych w skali catego okresu wynio-
sto 620 041 PLN (w odniesieniu do oczekiwanej dalszej dlugosci zycia). Jak widac¢
brak kapitalizacji renty przyznanej przez sad skutkuje powstawaniem skumulowa-
nego niedoboru w dochodach gospodarstwa domowego (Rysunek 1), a co za tym
idzie, pogarszaniem si¢ standardu zycia tego gospodarstwa.

Rysunek 1. Skumulowany niedobor z tytulu przyznanej renty

Zrodto: opracowanie wlasne

Przyklad 2

W imieniu nowonarodzonego dziecka, ktore zostato poszkodowane w czasie
porodu i spowodowaniem duzej wady wzroku, ztozono wniosek o rent¢ miesieczng
rowng potowie S$redniego miesiecznego wynagrodzenia w sektorze przedsig-
biorstw. W wyniku postepowania sadowego zostala przyznana renta miesigczna
w wysokosci 1 317 PLN (z tytutu utraty dochodow i zwigkszenia wydatkow®).
W symulacji przyjeto szacowang liczbe miesiecy wyptat renty w liczbie 864, co
odpowiada przewidywanym 72 latom zycia noworodka.

Zalozenia: zyciowa rosnaca renta terminowa (wzér 6). Wskaznik wzrostu
ptac i wskaznik inflacji przyjeto jak w Przyktadzie 1. Za wysoko$¢ pierwszego
miesigcznego Swiadczenia rentowego przyjeto kwote przyznang przez sad.

Wartos¢ obecna teoretycznej renty z uwzglednieniem indeksacji sigga pozio-
mu 2 538 119 PLN, natomiast bez indeksacji warto$¢ ta jest 5-krotnie mniejsza
i wynosi tylko 532 413 PLN. W przyktadzie tym dobitnie wida¢ jak duze znaczenie
dla poszkodowanych ma indeksowanie $wiadczenia rentowego. Szczegolnie, gdy

1 W kalkulacji kwota ta nie zostata rozdzielona na rente z tytutu utraty dochodow
i zwigkszonych wydatkow.
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odnosi si¢ do ludzi mtodych. W rozpatrywanym przypadku niedobor przekroczyt
kilkakrotnie warto$¢ przyznanego $wiadczenia i wyniost 2 005 706 PLN (por.
Rysunek 2). Warto$¢ ostatniej zasymulowanej wyptaty w ujeciu realnym bez
indeksacji wyniosta jedynie 223 PLN, wobec kwoty 5 533 (realna warto$¢ teore-
tycznej renty indeksowanej).

Rysunek 2. Skumulowany niedobor z tytutu przyznanej renty

Zrodto: opracowanie wlasne

Przyklad 3

W czasie porodu noworodek doznat 4-konczynowego porazenia
moézgowego. Przyznano odszkodowanie w wysokosci 477 000 PLN (w tym
zado$¢uczynienie w wysokosci 300 000 PLN) oraz comiesigczng rente dozywotnig
w wysokosci 2 800 PLN na rzecz matoletniego powoda. Swiadczenie w przelicze-
niu na euro: 680 EUR.

Zatozenia: renta zyciowa (wzor 8) indeksowana o stope inflacji na poziomie
3,3%, stopa procentowa na poziomie 2,8% oraz renty statej (wzor 7).

Warto$¢ obecna renty rosngcej dla chtopca to 390513 EUR, a dla
dziewczynki: 419 088 EUR. Za$ dla rent bez indeksacji wielko$ci wynoszg
243 068 EUR i 251 765 EUR. Jesli zestawic¢ te warto$ci z minimalnymi sumami
gwarancyjnymi® (MSG) dla lekarzy 75 tys. Euro i szpitali 100 tys. Euro, wida¢
niewystarczalnos¢ tych kwot do pokrycia roszczen.

Przyktad ten mozna poszerzy¢ o rozwazania w ujeciu migdzynarodowym.
Biorge pod uwage ze obywatele krajow oSciennych moga skorzysta¢ z opieki
medycznej w Polsce, warto przeanalizowaé czy na pokrycie ich roszczen wystar-
czy sum gwarancyjnych. Tabele 1 i 2 prezentuja wartosci obecne rent (o wysokosci
680 Euro — zgodnie z wyrokiem sadu, uzyto tablic trwania zycia 2012 wg Euro-
statu) dla obywateli krajow sasiadujacych z Polska, a takze z Wielkiej Brytanii.
Obywatele Wielkiej Brytanii czesto przylatujag do Polski, aby skorzysta¢ z opieki

2 W przypadku obowiazkowe ubezpieczenia OC, przepis prawny wprowadzajacy
obowigzek takiego ubezpieczenia wskazuje rowniez minimalng sume ubezpieczenia, na
ktdra takie ubezpieczenie musi by¢ zawarte. Kwota ta zwana jest minimalng suma
gwarancyjna (MSG).
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medycznej, zwlaszcza stomatologicznej. Jak wida¢ i w tym przypadku kwoty
stanowigce MSG dla ubezpieczen OC zwigzanych z dzielno$cia medyczna nie

pokrywaja wyliczonych wartosci obecnych rent odszkodowawczych.

Tabela 1. Warto$¢ obecna rosnacej renty zyciowej dla chtopca i dziewczynki

Kraj | PV (EUR)-CH | PV (EUR)-D | kraj | PV (EUR)-CH | PV (EUR)-D
BY 368 479 408 374 RU 352 913 397 323
Ccz 399 383 419 894 SK 390 119 415 498
DE 109 809 425 230 UA 358 576 397 678
LT 374 352 413911 GB 411 443 424516
Zrodto: obliczenia wlasne
Tabela 2. Warto$¢ obecna statej renty zyciowej dla chtopca i dziewczynki
Kraj [PV (EUR)-CH |PV(EUR)-D |kraj |PV (EUR)-CH |PV (EUR)-D
BY 236 004 248 809 RU 229 377 244 632
cz 246 364 252 432 SK 243018 250 845
DE 249 318 253 728 UA 244 789 231504
LT 237 554 250 247 GB 249 435 253 157
Zrodto: obliczenia wlasne
Przyklad 4

Na skutek btedu lekarskiego umiera 35-letni mezczyzna, sa 3 0Soby
poszkodowane posrednio, zona lat 30 oraz dzieci w wieku 4 i 7 lat. Zarobki
zmarlego byly na poziomie przecigtnego wynagrodzenia w 2014r. Udziat jego
osobistej konsumpcji ustalono na poziomie 10% wynagrodzenia (analogicznie do
zasad ustalania renty rodzinnej ZUS). Dzieci uzyskuja rente¢ do 25 roku zycia przy
zatozeniu edukacji (odpowiednio 20 i 18 lat kompensacji) 25% kwoty, a wdowa do
ukonczenia przez dzieci petnoletnio$ci (13 lat kompensacji) 50% kwoty.

Zalozenia: zyciowa renta terminowa rosnaca i stata (wzory 5 i 6). Indekso-
wanie stopa inflacji 2,8%. Wysokos$¢ przecietnych wynagrodzen netto przyjeto za
Eurostatem.

Wyniki kalkulacji w 4 wariantach (nie ustalono ptci dzieci) dla obu rent
zamieszczono w Tabelach 3 i 4.

Tabela 3. Warto$¢ obecna rosnacej renty zyciowej

Wysokos¢ ro?é?jpgz()) $wiadczenia Eaczna wartodé rent

sona. | dzieckon | azieckop | 0 m | donwsyn. | dona, - zona, el
BY 1 482,60 741,30 741,30 | 4656258 | 46586,60 | 4658816 46 612,18
cz 3048,85| 1524,42| 1524,42| 96058,38| 96081,10| 96079,86 96 102,58
DE 2084,18| 1042,09| 1042,09| 65483,34| 65526,12| 6552820 65 570,97
LT 9723,85| 4861,92| 4861,92| 306514,04| 306 573,49 | 306579,33 | 306 638,78
PL 2664,85| 133243| 133243| 83918,07| 83951,33| 8395322 83 986,48
RU 221340 1106,70| 1106,70| 69229,16| 69287,81| 6929191 69 350,56
SK 2792,02| 1396,01| 1396,01| 8791579| 87956,95| 8795556 87996,71
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Wysoko$é roc(:lz;:j:sg) $wiadczenia Eaczna wartod¢ rent
sona dzieckol | dziecko2 zona, syn, zona, syn, zona, zona, corka,
syn corka corka, syn corka
UA 688,80 344,40 344,40 2157423 | 21587,73| 21588,98 21 602,48
GB 11803,11| 5901,55| 5901,55| 371872,07| 371937,76 | 371940,05| 372005,74
Zrédto: obliczenia whasne
Tabela 4. Warto$¢ obecna stalej renty zyciowej
Wysokos¢ ro?éltjeé()) $wiadczenia Eaczna warto$é rent
sona dzieckol | dziecko2 zona, syn, zona, syn, zona, zona, corka,
syn corka corka, syn corka
BY 1 482,60 741,30 741,30 4111250| 4113151| 4113194 41 150,95
cz 3048,85| 152442 | 152442| 8479951 | 84817,19| 8481534 84 833,01
DE 2084,18| 1042,09| 1042,09| 57819,65| 5785307| 5785327 57 886,69
LT 972385| 4861,92| 486192 | 270577,27| 270624,09| 270626,76 | 270 673,58
PL 2664,85| 133243 133243| 74086,17| 7411217| 7411252 74 138,52
RU 221340| 1106,70| 1106,70| 61140,08| 61186,31| 6118754 61 233,77
SK 2792,02| 1396,01| 1396,01| 7761562 7764847| 7764567 77 678,52
UA 688,80 344,40 344,40 19051,27| 19061,89| 1906243 19 073,05
GB 11180311 5901,55| 5901,55| 328278,64| 328 330,21 | 328 329,66 | 328 381,23

Zrodto: obliczenia wlasne

W tym przypadku cata rodzina poszkodowanego otrzymuje $wiadczenie
nizsze niz przeci¢tne wynagrodzenie w gospodarce i1 otrzymuje je nie dozywotnio,
ale na okreslony czas. Pokrycie tych rent przez MSG, ktore obowiazuja w Polsce
dla ubezpieczen OC zwigzanych z dziatalno$cig medyczng jest zdecydowanie
lepsze — cho¢ wcigz nie jest to pokrycie petne. W przyktadzie tym widaé roznice
w wysokosciach §wiadczen, jakie wyptacane sg osobom z roznych krajow. Nalezy
bowiem pamigtaé, ze odszkodowanie powinno by¢ ustalone na poziomie
odpowiadajacym wczesniejszemu stanowi majgtkowemu poszkodowanego. Z tego
wynika uzaleznienie wysoko$ci renty od ptac w poszczegdlnych panstwach.
Rowniez w tym przypadku MSG nie jest wystarczajaco wysoka do pokrycia
roszczen, szczegolnie dla obywateli Wielkiej Brytanii i Niemiec. Gdyby przyktad
ten przenies¢ na grunt ubezpieczen OC zwigzanych z ruchem drogowym
nalezatoby podkreslié, MSG® podane w Dyrektywach [Dyrektywa, 2009] dla tych
ubezpieczen, w duzej] mierze wystarczaja do pokrycia roszczen 0sOb
poszkodowanych.

¥ W przypadku szkéd na osobie MSG wynosi obecnie 1 min EUR na jednego poszkodo-
wanego zamiast 5 min EUR na jedno zdarzenie. Kraje cztonkowskie UE mogg wybra¢
jedno z zaproponowanych rozwigzan. Ponadto mogg tez ustanowi¢ sumy gwarancyjne na
wyzszym poziomie np. w Szwajcarii jest to 50 mIn EUR lub tez zastosowaé rozwigzanie,
w ktérym odpowiedzialno$¢ ubezpieczyciela nie jest limitowana, takie rozwigzanie stoso-
wane jest np. w Finlandii, Francji, Norwegii, Wielkiej Brytanii.
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Jak pokazaty powyzsze przyktady w sytuacji poszkodowania osdb mtodych,
zabezpieczenie na poziomie MSG nie istnieje. Nie jest ono tez spetnione przy
poszkodowaniu 0s6b w srednim wieku. Jedynie przyznanie rent terminowych kilku
poszkodowanym posrednio, gdy warto$¢ renty nie przekracza tacznie Sredniego
wynagrodzenia w gospodarce, jest mniej wigcej zabezpieczone. Nie mniej nalezy
pamictac ze MSG dla ubezpieczenia OC winna pokrywaé takze roszczenia
zwigzane z zado$¢uczynieniem, a te S$wiadczenia nie byly uwzgledniane w przyk-
fadach.

WNIOSKI KONCOWE

Zaprezentowane rozwazania teoretyczne jak rdéwniez przeprowadzone
symulacje, wskazujg na potrzebe zmiany dotychczasowej praktyki przyznawania
odszkodowawczych swiadczen rentowych z tytutu utraconych dochodow, jaka ma
miejsce w polskich sadach. Decyzja sadu dotyczy jedynie nominalnej wartosci
$wiadczenia i nie wskazuje na potrzebe indeksowania $wiadczenia w przysztosci,
czego zobowigzane do wyplaty Swiadczen podmioty zatem nie czynig. Praktyka
niewaloryzowania $wiadczenia przez sady prowadzi do szybkiego realnego
obnizenia wartosci przyznanej renty, a co za tym idzie do szybkiego obnizania si¢
standardu zycia poszkodowanego. Taka sytuacja moze powicksza¢ odczucie
doznanej krzywdy przez poszkodowanego w zwiazku utratg przez niego
mozliwosci partycypacji we wzroscie gospodarczym i zwigkszaniu realnego
poziomu dochodow tak jak reszta spoteczenstwa. Roznica w wartos$ciach obecnych
$wiadczen odszkodowawczych jest szczegdlnie dotkliwa w przypadku
poszkodowanych os6b matoletnich. Zanizenie $wiadczenia moze by¢ w tym
przypadku kilkakrotne. W celu uniknigcia tych rozbieznos$ci nalezy waloryzowac
Swiadczenia rentowe, aby nie tylko realne utrzymacé ich wartosci, ale rowniez
uwzglednia¢ wzrost wynagrodzen w gospodarce, a przez to utrzymac standard
zycia poszkodowanego w stosunku do reszty spoteczenstwa. Winno si¢ zatem
uwzglednia¢ tempo wzrostu $wiadczenia na poziomie mozliwym do osiagniecia
przez poszkodowanego, gdyby kontynuowal lub podjat on prace zarobkowa.
Mozna réwniez stwierdzi€, ze renta przyznana z pomini¢cie waloryzacji
$wiadczenia (jak to si¢ dzieje w polskiej praktyce sadowniczej) nie spelnia swojej
funkcji, ktora jest subsydiowanie utraconych przez poszkodowanego dochodow,
jej warto$¢ bowiem znaczaco (w pdzniejszych latach jej wyptacania) odbiega od
warto$ci dochoddw, ktore powinna zastepowac.

Symulacje pozwalaja tez stwierdzi¢, ze dla cze$ci ubezpieczen OC, ktore
w Polsce sg obowigzkowe (np. OC posiadaczy pojazdéw mechanicznych, OC
lekarzy) zaproponowane prawem MSG nie dajg pokrycia dla obecnych wartosci
mozliwych roszczen [wigcej w: Jedrzychowska 2015, Jedrzychowska, Kwiecien
2015]. Sumy gwarancyjne nie zabezpieczaja w pelni ewentualnych roszczen
poszkodowanych, szczegélnie w sytuacji, w ktorej uszczerbek na zdrowiu okaze
si¢ znaczny. Duze znaczenie maja rowniez szkody wyrzadzone przy porodzie.



138 Anna Jedrzychowska

Wtedy przyznawana jest dozywotnia renta, co stanowi duze obcigzenie finansowe
dla odpowiedzialnego podmiotu. Nalezy bowiem pamigtaé, ze z kwoty tej pokryte
beda nie tylko nalezne odszkodowania czy zado$cuczynienia, ale takze koszty
potencjalnych rent. Wobec podwyzszajacej si¢ szkodowos$ci oraz zapadajacych
wyrokow sadowych wydaje si¢ konieczne rozwazenie podwyzszenie proponowa-
nych sum gwarancyjnych, majgc oczywiscie na wzgledzie iz koszty tych ubezpie-
czen wzrosna.
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ANNUITIES PAID ON THE BASIS LIABILITY INSURANCE

Abstract:Article will describe the types of annuities that can be helpful
in calculating pension benefits paid as compensation (in particular for loss
of earnings and increased needs) in respect of civil liability insurance.
Annuities are paid by personal injury. If the offender is guilty of the material
loss associated with losing the income of the person injured or increased
needs, according to Polish law (Civil Code Art. 415-449) should compensate
the damage. If the offender has liability insurance is required to transferred to
the insurance company and the benefit is paid as an annuity or as a one-time
benefit equivalent to those annuity.

Pension benefits paid are usually of insurance: motor third-party liability,
employers liability, medical liability and the liability of the provider
of medical services. The paper will be discussed as issues related to the
fundamental value of these benefits, as well as pension model that should be
applied.

Keywords: personal injured, annuities, liability
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Streszczenie: W pracy przedstawiono zastosowanie transformaty Mellina do
poréwnania liczb rozmytych bedacych wynikiem dziatania metody FSAW.
Transformata Mellina wykorzystuje funkcje gestosci prawdopodobienstwa
zwiazanej z liczba rozmyta, po uwzglednieniu transformacji proporcjonalnej.
Pozwala to na porzadkowanie liniowe liczb rozmytych w oparciu o miary
statystyczne ($rednig i wariancje). W szczegolnosci przedstawiono zaleznosci
matematyczne dla tréjkatnych liczb rozmytych. Metode zilustrowano na
przyktadzie wieloatrybutowego podejmowania decyzji.

Stowa kluczowe: podejmowanie decyzji, metoda wielokryterialna, liczby
rozmyte, rozmyta metoda SAW, transformata Mellina

WSTEP

Wieloatrybutowe metody rankingowe dostarczaja narzedzi  wyko-
rzystywanych w rozwigzywaniu wielokryterialnych probleméw decyzyjnych
(MADM - Multi Attribute Decision Making). Jedng z najprostszych i najcze$ciej
stosowanych metod wieloatrybutowych jest metoda SAW (Simple Additive
Weighting). W klasycznym algorytmie SAW przyjmuje si¢, ze elementy macierzy
decyzyjnej sg wyrazone za pomocg liczb rzeczywistych. W rzeczywistoSci oceny
wariantow decyzyjnych wzgledem kryteriow moga by¢ nieprecyzyjne lub tez
informacje moga by¢ trudne do oceny w sposob doktadny w formie ilosciowe;.
W takiej sytuacji zasadne wydaje sie zastosowanie podejscia lingwistycznego

! praca wykonana w ramach realizacji pracy statutowej S/W1/2/2011
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wykorzystujacego jezyk naturalny zamiast liczb [Herrera, Herrera-Viedma 2000].
Zmienne lingwistyczne bedace elementami macierzy decyzyjnej mozna opisa¢ za
pomocg liczb rozmytych. Jako wynik dziatania metody SAW rowniez uzyskamy
liczby rozmyte, ktore po wyostrzeniu utworzg ranking i wskazg element najlepszy.
Przedstawiong metod¢ nazywa si¢ rozmytg metodg SAW (FSAW — Fuzzy Simple
Additive Weighting).

W rozmytej metodzie SAW najczgéciej wykorzystuje si¢ liczby rozmyte
trojkatne lub trapezowe, ktore sg charakteryzowane za pomoca odpowiednio trzech
lub czterech liczb rzeczywistych, stanowiacych wartoéci graniczne przedziatu
nos$nika i jadra. Jednak mozemy rowniez uzy¢ liczb rozmytych o funkcji
przynalezno$ci opisanej innymi funkcjami np. o ksztalcie dzwonu. Wowczas
metoda wyostrzania uzyta do budowy rankingu powinna uwzglgdnia¢ ksztatt
funkcji przynaleznos$ci, a nie tylko wartosci graniczne przedziatu nosnika i jadra.
Jedna z takich metod wyostrzania zostanie zaprezentowana w pracy. Wykorzystuje
ona transformat¢ Mellina oraz funkcje gestosci prawdopodobiefistwa zwigzang
z wynikowg liczba rozmyta.

Praca sktada si¢ z szeSciu czgsci. W drugiej zaprezentowano podstawowe
informacje na temat liczb rozmytych. W cze$ci trzeciej przyblizono zagadnienia
zwigzane z rozmyta metoda SAW. Kolejny element pracy to prezentacja
transformaty Mellina oraz PDF (probabilistic density function), stuzgcych do
wyostrzania liczb rozmytych i tworzenia rankingu wariantéw decyzyjnych. Praca
konczy si¢ przyktadem oraz podsumowaniem.

LICZBY ROZMYTE

Pojecie zbioru rozmytego wprowadzil Lotfi Zadeh w 1965 roku. Zbiorem
rozmytym A na uniwersum X, nazywamy zbior par:

A= {(x, pa(x)): xeX, uA:X—>[0,1]}, 1)
gdzie p, jest funkcja przynaleznosci zbioru rozmytego A, ktoéra kazdemu
elementowi xeX przypisuje jego stopien przynaleznosci do zbioru rozmytego A
[Zadeh 1965]. Nosnikiem zbioru rozmytego A nazywamy zbidr oznaczany jako
suppA i okreSlony nastepujgco: suppA = {xeX:u,(x) > 0}. Jadrem zbioru
rozmytego A  nazywamy zbiér  oznaczany jako  kerA  postaci:
kerd = {xeX: u,(x) = 1}.

Liczba rozmyta A nazywamy szczegdlny rodzaj zbioru rozmytego, ktory jest
okreslony na uniwersum liczb rzeczywistych (X = R) oraz spelnia nastgpujace
warunki:

e normalnos$¢ tzn. IxeR: pp(x) = 1,
e wypukto$¢ tzn.

VX1, X2 €R, VA€[0,1]: pa(Ax1 + (1 — )xz)>min(pa (x1), pa(X2)),
e nosnik jest przedzialem,
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e funkcja przynaleznosci jest przedziatami ciagta.

Jednak praktyczne zastosowania liczb rozmytych pokazuja, ze ich funkcje
przynalezno$ci nie sa dyskretne ale ciagle i maja przewaznie do$¢ regularny
ksztalt, zazwyczaj w postaci trojkata, trapezu, dzwonu itp. Oznacza to, ze zamiast
podawac stopnie przynaleznosci dla wszystkich elementow nos$nika, wystarczy
kilka parametréw do jednoznacznego opisania takich regularnych funkcji
przynaleznosci. W przypadku tréjkatnych liczb rozmytych (uzywanych w dalszej
czesci pracy) funkcja przynaleznosci ma postac:

X—a

— gdy a<x<b
(x) =423 . 2
Ha % gdy b<x<c @
Wowczas, takie liczby rozmyte mozemy charakteryzowaé za pomocg trzech liczb
rzeczywistych A = (ay; by;cy). Na Rysunku 1 pokazano przyktad trojkatnej
liczby rozmytej A = (1; 4;6).

Rysunek 1. Funkcja przynaleznosci trojkatnej liczby rozmytej A = (1; 4; 6)

H(X) A

> X

8 10
Zrodlo: opracowanie wiasne

Podstawowe operacje na trojkatnych liczbach rozmytych o funkcji
przynaleznosci (2) sprowadzaja si¢ do operacji na trzech parametrach. Niech dane
beda liczby rozmyte A = (ay; ba; ca) | B = (ag; bg; cg) oraz liczba rzeczywista r.
Wowczas:

e suma liczb rozmytych A i B jest rowna

A+ B = (ag+ag;by+ bg;cy +cp), 3
o iloczyn liczby rzeczywistej r i liczby rozmytej A jest rowny
r-A=(r-agr- -bgr-cy). 4)

W kolejnej czg$¢ zostanie zaprezentowana metoda SAW oraz jej rozmyta
wersja.

ROZMYTA METODA SAW

Metoda SAW jest najprawdopodobniej najbardziej znang i najczeSciej
stosowang metoda wsrod narzedzi wykorzystywanych do wielokryterialnych
problemow decyzyjnych [Abdullah, Adawiyah 2014]. Kazdy dyskretny,
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wielokryterialny problem decyzyjny mozna przestawi¢ W postaci macierzy
warto$ci wariantu wzgledem kryterium (macierzy decyzyjnej) (zob. Tabela 1).
W macierzy poszczeg6élne symbole oznaczaja: Kn (n = 1, ..., N) — n-te kryterium
decyzyjne, Wn (Wn >0, n=1,..,N) — wage n-tego kryterium, spetniajaca
zaleznos¢:

Wi+ W2+--+WN =1, (5)
Hm (m=1,..,M) — m-ty wariant decyzyjny, x,, (Vn=1,.,N;m=
1, ..., M: x;n€R) — warto§¢ m-tego wariantu decyzyjnego ze wzgledu na n-te
kryterium.

Tabela 1. Opis problemu decyzyjnego w postaci macierzy decyzyjnej

Kryteria
Warianty | K1 | K2 | K3 | .. | KN
decyzyjne Wagi kryteriow
wi w2 W3 WN
H1 X11 X1p X13 X1N
H2 Xon
HM X1 X2 Xy3 XuN

Zrodto: opracowanie wlasne

W klasycznym algorytmie SAW zaklada si¢, ze warianty decyzyjne s3
reprezentowane przez liczby rzeczywiste x,,,, € R. W przypadku rozmytej metody
SAW (metody FSAW) warianty decyzyjne sa oceniane wzgledem kazdego
kryterium za pomoca okreslen (wartosci) lingwistycznych, ktére matematycznie sg
opisane za pomoca liczb rozmytych A,,,. Najcze$ciej wykorzystywane sg w tym
celu trojkatne funkcje przynaleznosci, opisane wzorem (2). OkreSlenia
lingwistyczne wyrazaja werbalng skale oceny wariantu (kryterium) np.
odpowiednia, dostateczna, dobra, bardzo dobra ocena wariantu wzgledem danego
kryterium, itp.

Istniejg rézne podejécia dla funkcji agregujacej, ktora jest wyliczana na
podstawie liczb rozmytych A,,, dla wariantow ocenianych wzgledem kryteriow
oraz ostrych (badz rozmytych) liczb Wn, stanowiacych wagi poszczegdlnych
kryteribw. Mozna tutaj wyrdzni¢ metody proponowane przez Baas’a
i Kwakernaak’a, Dubois’a i Prade’a, Cheng’a i Mclnnis’a oraz Bonissone’a [Chen,
Hwang 1992].

Podej$cie Bonissone’a [Bonissone 1982] nie zaktada normalizacji liczb
rozmytych, a jedynie wykorzystanie odpowiednich operacji arytmetycznych.
Funkcja agregujaca, oznaczona jako FS, jest wowczas wyliczana na postawie
zaleznosci:

vm=1,..,M:FS(Hm) = ¥N_ Wn - A, (6)
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gdzie: Hm stanowi m-ty wariant decyzyjny, Wn — wage n-tego Kkryterium
w postaci liczby ostrej (badz rozmytej), A, — liczbg rozmytg dla m-tego wariantu
decyzyjnego ze wzgledu na n-te kryterium.

Wynikiem funkcji FS (6) sa liczby rozmyte, ktore daja jedynie ogdlny
poglad na oceng wariantow wzglgdem danych kryteriow. W celu utworzenia
dokladnego rankingu wariantow nalezy dokonaé wyostrzenia liczb rozmytych
i uporzadkowa¢ liniowo otrzymane wyniki ocen. Wariant z najwyzsza oceng
bedzie stanowi¢ wariant najbardziej preferowany ze wzgledu na spetnienie celow
i ograniczen, odzwierciedlanych w kryteriach oceny. Ponizej przedstawiono
metod¢ wykorzystujaca transformate Mellina, jako sposdéb na wyostrzanie
wynikowych liczb rozmytych.

WYKORZYSTANIE TRANSFORMATY MELLINA DO
POROWNYWANIA LICZB ROZMYTYCH

Niech A bedzie dowolng liczbg rozmyta. Funkcje przynalezno$ci piy(x)
liczby rozmytej A mozemy odwzorowac na funkcj¢ gestosci prawdopodobienstwa,
ktora bedzie zwigzana z liczbg A. Jedna z metod takiego przeksztalcenia jest
transformacja proporcjonalna (proportional probability distribution) [Yoon 1996].
Polega ona na wyznaczeniu funkcji gestosci prawdopodobienstwa f,(x),
zawigzanej z liczbg rozmytg A, na podstawie nastgpujacej zaleznosci:

fa(x) = h-pa(x), (7
gdzie h jest statg proporcjonalnosci taka, ze pole pod funkcja f,(x) jest rowne 1.
W przypadku trojkatnej liczby rozmytej A o funkcji przynaleznosci (2) funkcja
gestosci prawdopodobienstwa f, (x) zawigzana z tg liczbg ma postac:

x®
Q

h-— gdy a<x<b
b-a
x) = _ , 8
fa@) h-—z_z gdy b<x<c ®)
gdzie
h=—" ©)

Na Rysunku 2 pokazano trojkatng liczbe rozmyta z Rysunku 1 oraz zwigzang z nig
funkcje gestosci prawdopodobienstwa, otrzymana za pomoca przeksztatcenia (8).

Niech funkcja f(x) bedzie funkcja gestosci prawdopodobienstwa okreslong
dla x > 0. Transformata Mellina funkcji f (x) dana jest wzorem:

M, (s) = fooo x5 (x)dx, 0 < x < oo, (10)
gdzie s jest zmienng zespolong. Wzdér (10) mozemy poréwnaé z wartoscig

oczekiwang funkcji  g(X) zmiennej losowej X, o funkcji gestosci
prawdopodobienstwa f(x), wyrazong zalezno$cia:

E(g(X)) = [ g(Of (x)dx, (11)
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wowczas otrzymamy
My(s) = E(X°™) = ["x" ' f(x)dx. (12)
Pozwala to na wyznaczenie dwoch podstawowych momentow, wartosci
oczekiwanej i wariancji, za pomocg transformaty Mellina w nast¢pujacy sposob:
e warto$¢ oczekiwana
my = E(X) = M, (2), (13)
e Wariancja
o =E[X —EMX)]* = EX?) — [EX)]* = M,(3) — [Mx(2)]. (14)

Rysunek 2. Funkcja przynaleznosci trojkatnej liczby rozmytej wraz z funkcja f(x)

H(X)

> X

8 10
Zrédlo: opracowanie wiasne

Obliczenie warto$ci oczekiwanej (13) oraz wariancji (14) funkcji gestosci
prawdopodobienstwa f,(x) opisanej wzorem (7), zawigzanej z liczba rozmyta A
pozwala na liniowe porzgdkowanie liczb rozmytych. Wyzsze miejsce w rankingu
zajmuje liczba rozmyta o wyzsze] wartosci oczekiwanej. W przypadku
jednakowych wartoéci oczekiwanych wyzszg pozycje zajmuje liczba 0 mniejszej
wariancji.

W dalszej czgSci pracy =zostang wyznaczone zaleznosci na stalg
proporcjonalnosci h we wzorze (7), transformat¢ Mellina (10), warto$¢ oczekiwang
(13) oraz wariancj¢ (14) dla trojkatnych liczb rozmytych, ktora najczesciej
znajduje zastosowanie w metodach wielokryterialnych (szeroki opis charakterystyk
(12)-(14) dla trapezowych liczb rozmytych mozna znalez¢ np. w [Yoon, 1996]).

Trojkatne liczby rozmyte o funkcji przynaleznosci (2) mozemy podzieli¢ na
trzy grupy:

o liczby postaci A1 = (a; b; ¢) (zob. Rysunek 3 a),
o liczby postaci A2 = (a; b; b) (zob. Rysunek 3 b),
o liczby postaci A3 = (b; b; ¢) (zob. Rysunek 3 c).
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Rysunek 3. Funkcje przynaleznosci trojkatnych liczb rozmytych: a) A1 = (a; b; ¢),
b) A2 = (a; b; b), ¢) A3 = (b; b; ©)

U U u
Al A2 A3

X X X
a b c a b b c

Zrodto: opracowanie wlasne

Woéwcezas wspomniane wyzej zaleznosci majg nastgpujace postacie:

e liczba postaci A1 = (a; b; ¢)
2

c—a'

= My(s) =

2 (c(cs—bs) _ a(bs—as))
s(s+1)(c—a) c-b b-a J'

. m1=§(a+b+c),
. 02=1i8(a2+b2+cz—ab—ac—bc),
e liczba postaci A2 = (a; b; b)

2

" b-a'
- _ 2z s _ a®’-a’)

Mx(S) T s(s+1)(b-a) (Sb b-a )'
= m; =< (a+2b),

- 2 _ 1 N2
a—lS(a b)~,

e liczba postaci A3 = (b; b; ¢)
2
c-b'

. _ 2 c(cS-b%) s
My (s) = s(s+1)(c—b)( c-b sb )’

. m1=§(2b+c),
1
= g2 =1—8(b—c)2.

W kolejnej czgsci przedstawiony zostanie przyktad wykorzystania opisanych
narzedzi do podejmowania decyzji w ujeciu wielokryterialnym.

PRZYKLAD ZASTOSOWANIA ROZMYTEJ METODY SAW
| TRANSFORMATY MELLINA DO PODEJMOWANIA DECYZJI
W UJECIU WIELOKRYTERIALNYM

Rozwazmy przyktad wyboru miejsca na spedzenie letnich wakacji. Decydent
zrobit liste krajow oraz hoteli, ktore uznat za potencjalne miejsca wyjazdu. Po
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wstepnej selekcji decydentowi zostalo pie¢ mozliwosci, z ktérych chce wybraé naj-
lepsza: Cypr — H1, Egipt — H2, Grecja — H3, Hiszpania — H4 i Turcja — H5. Nas-
tepnie kazdy z hotel zostat oceniany wzgledem szesciu kryteriow wybranych przez
decydenta: hotel ogolnie i atrakcyjnos¢ okolicy — K1, pokdj — K2, serwis — K3,
potozenie — K4, gastronomia — K5 oraz sport i rozrywka — K6. Dodatkowo
decydent okreslit istotno$¢ poszczegodlnych kryteridw otrzymujac nastepujacy
wektor wag:
w = (0,05;0,25;0,1;0,2;0,25; 0,15).

W role ekspertow (respondentéw) dokonujacych oceny weielili si¢ uczestni-
cy wakacji spedzonych we wspomnianych hotelach. Na podstawie swoich odczu¢
1 obserwacji dokonuja oni oceny hotelu wzgledem poszczegélnych kryteriow za
pomocg termindéw lingwistycznych zawartych w Tabeli 2. Nastepnie uzyskane
opinie od respondentdw sg agregowane (np. za pomocg Sredniej arytmetycznej lub
dominanty). Wyniki ocen ekspertow sa zawarte w Tabeli 3. W Tabeli 4 zestawiono
uzyskane wyniki koncowe: na podstawie (6) liczbe rozmyta okreslajaca zagrego-
wang ocene hotelu — FS(Hm), jej warto$¢ oczekiwang — m; i wariancje — o2 oraz
jej pozycje rankingowa — RANK okre$long na podstawie m, i o2,

Tabela 2. Terminy lingwistyczne wykorzystywane do okreslenia rankingu wariantow

decyzyjnych
Terminy lingwistyczne | Skrét | Trojkatna liczba rozmyta w notacji (a; b; ¢)

Bardzo staby BS (0;0;0,1)

Slaby S (0;0,1;0,3)

Srednio staby SS (0,1:0,3;0,5)

Dostateczny DT (0,3;0,5;0,7)

Srednio dobry SD (0,5:0,7;0,9)

Dobry DB (0,7;0,9;1)

Bardzo dobry BD (0,9;1;1)

Zroédlo: opracowanie whasne na podstawie [Chen 2000]

Tabela 3. Wyniki oceny hoteli wzgledem kryteriow uzyskane od respondentow

K1 |K2|K3|K4|K5|Ké6
H1|BD |DB|SD | SS |DT|DT
H2|SD |DB|DT |DB| SS | DB
H3 |SD |DT DB | SS |SD | SD
H4 |SD |SD DB |SD |DB | DT
H5|SD |DT (DB |DB | DT | SS

Zrodto: opracowanie wlasne
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Tabela 4. Zagregowane wyniki oceny hoteli wzgledem kryteriow oraz ranking
FS(Hm) my o? RANK
H1|0,410|0,605|0,770|0,595|0,005413
H2 0,500 |0,700| 0,840 | 0,680 | 0,004867
H3 0,390 0,590|0,780 | 0,587 | 0,006339
H4 | 0,540 0,740 0,910 | 0,728 | 0,005568
H5|0,400 0,600 |0,770| 0,590 | 0,005717

AlR|OIIN|W

Zrédlo: opracowanie wlasne

Uzyskany ranking za pomocg rozmytej metody SAW ma postac:

Grecja < Turcja < Cypr < Egipt < Hiszpania
poniewaz H3 < H5 < H1 < H2 < H4. Oznacza to, ze decydent powinien spedzi¢
wakacje w Hiszpanii (najwyzsza pozycja w rankingu).

Metoda SAW ma wady, z ktorych dos¢ wazna jest brak odpornosci na
,manipulacj¢”. Oznacza to, ze koncowy ranking zalezny jest od sposobu
normalizacji elementéw macierzy decyzyjnej oraz moze nastgpi¢ zmiana
uporzadkowania wariantow decyzyjnych w sytuacji usuni¢cia lub dodania nowego
wariantu do juz rozwazanego zestawu tzw. rank reversal [Wang, Lou 2009].
W przypadku prezentowanej rozmytej metody SAW (FSAW) nie stosuje si¢
normalizacji elementéw macierzy decyzyjnej, co wptywa na wigkszg odpornosé
metody na ,,manipulacj¢”. W przyktadzie wyboru miejsca na spedzenie letnich
wakacji zaprezentowano dodatkowy wariant hotelu w Bulgarii H6, oceniany
wzgledem kryteriow K1 — K6 nastepujaco:

(SD; DT; SS; SS; DT; SS).
Z uwagi, iz jest to miejsce nie najlepiej oceniane przez respondentéw
my; = 0,42, 62 = 0,006667 (nieistotny wariant), nie wptyngt on na ogdlne
uszeregowanie w rankingu ocen:
Bulgaria < Grecja < Turcja < Cypr < Egipt < Hiszpania.
Ponadto, usuniecie ktoregokolwiek z wariantow nie zmieni kolejnosci w rankingu
dotychczas ocenianych wariantow.

PODSUMOWANIE

W pracy przedstawiono zastosowanie transformaty Mellina do porownania
liczb rozmytych w metodzie FSAW. Metoda zaktada wykorzystanie funkcji
gestosci prawdopodobienstwa zwigzanej z liczbg rozmyta, po uwzglednieniu
transformacji proporcjonalnej. Przyktad wykorzystania metody pokazuje, iz
sprawdza si¢ ona dobrze przy wielokryterialnym podejmowaniu decyzji. Metoda ta
moze by¢ zatem alternatywa dla algorytmu wyostrzania liczb rozmytych
w zastosowaniach wielokryterialnych rozmytych metod rankingowych, rowniez
innych niz najprostsza metoda FSAW.



150 Dariusz Kacprzak, Katarzyna Rudnik

BIBLIOGRAFIA

Abdullah L., Adawiyah C. W. R. (2014) Simple additive weighting methods of multicriteria
decision making and applications: a decade review, International Journal of Information
Processing and Management, Vol. 5, No. 1, pp. 39 — 49.

Bonissone P. P. (1982) A fuzzy sets based linguistic approach: Theory and applications,
Approximate Reasoning In Decision Analysis, M. M. Gupta And E. Sanchez (eds.),
North-Holland, pp. 329 — 339.

Chen C. T. (2000) Extension of the TOPSIS for group decision-making under fuzzy
environment, Fuzzy Sets and Systems, No. 114, pp. 1 - 9.

Chen S.-J., Hwang C.-L. (1992) Fuzzy Multiple Atrribute Decision Making: Methods and
Applications, Lecture Notes in Economics and mathematical Systems, Springer-Verlag,
Berlin Heidelberg.

Herrera F., Herrera-Viedma E. (2000) Linguistic decision analysis: steps for solving
decision problems under linguistic information, Fuzzy Sets and Systems, No. 115,
pp. 67 —82.

Hwang C.-L., Yoon K. (1981) Multiple Attribute Decision Making, Lecture Notes
in Economics and Mathematical Systems, No. 186, Springer.

Wang Y. M., Lou Y. (2009) On rank reversal In decision analysis, Mathematical and
Computer Modelling, 39, pp. 1221 — 1229.

Yoon K. P. (1996) A probabilistic approach to rank complex fuzzy numbers, Fuzzy Sets
and Systems, No. 80, pp. 167 — 176.

Zadeh L. A. (1965) Fuzzy sets, Information and Control, No. 8, pp. 338 — 353.

DECISION-MAKING BASED ON FUZZY SAW METHOD
AND MELLIN TRANSFORM

Abstract: The paper presents the use of Mellin transform to compare fuzzy
numbers in the FSAW method. The Mellin transform uses the probability
density function (PDF) associated with the fuzzy number. The PDF is
calculated with the proportional transformation. The proposed method allows
to rank fuzzy numbers based on statistical measures (the mean and the
variance). In particular, the mathematical relations for the triangular fuzzy
numbers are presented. A numerical example of the fuzzy multi-criteria
decision-making is illustrated.

Keywords: Fuzzy Multi Attribute Decision Making FMADM, fuzzy
numbers, fuzzy SAW method, Mellin transform
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Streszczenie: Praca przedstawia zastosowanie regresji logitowej w modelo-
waniu subiektywnych ocen w pomiarze jakosci zycia. Bazujac na danych
uzyskanych od gospodarstw domowych woj. podkarpackiego przeprowa-
dzono analize regresji logitowej. Dokonano estymacji ocen parametrow
modeli dla cech zwigzanych z gospodarstwem domowym, ktore decyduja
o mozliwo$ci wystapienia pozytywnej lub negatywnej oceny jako$ci zycia
w dochodowych grupach kwintylowych. Umozliwito to porownawcza anali-
ze¢ w grupach kwintylowych w zakresie wptywu okre$lonych determinant
decydujacych 0 ocenie jakosci zycia w gospodarstwach domowych.

Stowa Kkluczowe: jako$¢ zycia, regresja logitowa, gospodarstwo domowe,
zmienne jakoSciowe

WSTEP

Wspolczesnie jakos¢ zycia rozumiana jest jako kategoria wielowymiarowa
i wieloaspektowa — wazna dla jednostki, warstw spotecznych i calego
spoteczenstwa. Poprawa jakosci Zzycia oraz ograniczenie nadmiernych rdznic
w sytuacji materialnej i spolecznej rdznych grup ludnosci stanowi podstawowy
wyznacznik  wspotczesnych  koncepcji  rozwoju  spoteczno-ekonomicznego.
Stanowita ona istotny cel Traktatu z Mastricht (1992 r.) i Traktatu z Lizbony
(2007 r.). Wzrost jakoS$ci zycia jest rowniez jednym z nadrzednych celéw strategii
»Europa 2020”. Poprawa jakosci zycia Polakow jest takze gtownym celem polskiej
Dhugookresowej Strategii Rozwoju Kraju do 2030 r. oraz Sredniookresowej
Strategii Rozwoju Kraju 2020 [Panek 2015]. Poprawa jako$ci zycia powinna by¢
zatem ostatecznym celem polityki publicznej, lecz polityka publiczna moze
dostarczy¢ najlepszych efektoéw, jesli sg one oparte na wiarygodnych narzedziach
pomiaru.
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W nurcie ekonomicznym wazne zagadnienie stanowi pomiar jakosci zycia.
Wspolczesnie zbiezno$¢ pogladéow dotyczy tego, iz 6w pomiar zdecydowanie
powinien obejmowa¢ dwa wymiary: obiektywny oraz subiektywny. W stynnym
raporcie J.E. Stiglitz, A. Sen, J.P. Fitoussi zalecili konieczno$¢ uwzglednienia
oprocz obiektywnych, takze aspekty subiektywne (tj. czynniki niematerialne)
w kwestiach ,,opisu” dobrobytu jednostki i spoteczenstw. Wedtug nich warunki
obiektywne, ktére powinny by¢ brane pod uwage to m.in. materialne warunki
zycia, zdrowie, edukacja, aktywno$¢ ekonomiczna, czas wolny, relacje spoteczne,
bezpieczenstwo, prawa jednostki, jakos¢ infrastruktury i §rodowiska naturalnego.
Rownoczesnie pomiar dobrobytu subiektywnego (z ang. subjective well-being)
rozumiany jako dobrostan, powinien obejmowaé postrzegang jakos¢ zycia,
tj. satysfakcje z roznych jego aspektow [Stiglitz i in. 2013].

Podejscie od strony subiektywnego wymiaru ocen jako$ci zycia ma swoje
uzasadnienie. Po pierwsze, celem rozwoju spoleczno-ekonomicznego jest
satysfakcja jednostki, ktora osigga w wyniku zmian rozwojowych. Najbardziej
adekwatnymi miernikami stopnia zadowolenia sg oceny dokonywane bezposrednio
przez samych zainteresowanych. Po drugie, czesto trudne lub niemozliwe jest
dokonanie tzw. obiektywnego pomiaru wielu elementéw sktadajacych si¢ na jakos¢
zycia, np. ocena stopnia zaspokojenia potrzeb wyzszego rzgdu, zwigzanych np. ze
stylem zycia. Czesto odczuwany, a nie obiektywny poziom zycia, decyduje
0 postawach i zachowaniach jednostek w sferze zycia osobistego i publicznego
[cyt. za GUS 2013].

W niniejszych, wlasnych badaniach, skupiono si¢ na ocenie subiektywnej
(postrzeganej przez respondenta) jakosci zycia, rozumianej jako poziom satysfakcji
i zadowolenia, jaki czerpie ze swojego zycia widzianego jako caloksztalt. Badania
empiryczne przeprowadzono w gospodarstwach domowych. Miaty one na celu
identyfikacje czynnikow sktaniajagcych do oceny pozytywnej lub negatywnej
w odniesieniu do wtasnej jakosci zycia, dla Scisle okreslonych skategoryzowanych
grup gospodarstw domowych.

Celem pracy jest wskazanie determinant w szacowaniu pomiaru ocen
dobrostanu zycia, z wykorzystaniem regresji logitowej. Modelowanie logitowe
pozwoli rozstrzygna¢, jakie czynniki wplywaja na dychotomiczng oceng jakosci
zycia: zadowolonych i niezadowolonych. Oryginalno$¢ zastosowanego podejscia
polega na podziale rozpatrywanej zbiorowosci gospodarstw domowych na
kwintylowe grupy dochodowe. Umozliwi to poréwnawcza analiz¢ w pigciu
réznych grupach dochodowych, w zakresie wplywu glownych determinant
decydujacych o ocenie jako$ci zycia. Analiza logistyczna pozwoli na oszacowanie
ocen parametrow modeli, indywidualng klasyfikacje oraz predykcje wystapienia
okreslonej oceny w zakresie subiektywnej oceny jakos$ci zycia.
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MODEL LOGITOWY —DOBOR ZMIENNYCH

Model dwumianowy, jakim jest model logitowy stosuje si¢ w przypadku
wyjasnienia zmienne] jakosciowej Y w zaleznosci od poziomu zmiennych egzo-
genicznych Xy (jakosciowych badz ilosciowych). Ideg modelu jest poszukiwanie
prawdopodobienstwa przyjmowania przez okre§lona zmienna Y; jednej z dwoch
wartosci: 0 lub 1. Zatem dla i oznaczajacego badany przypadek prawdopodo-
bienstwa wynosza:

Plyi=D) =p, Py =0)=1-p; 1)
Zaktada sig¢, ze prawdopodobienstwo jest funkcja wektora zmiennych objasniaja-
cych x; oraz wektora parametréw B wedhug wzoru:

pi = P(y, =1)=F(X'8) @)
W modelu logitowym prawdopodobienstwo p; odpowiada dystrybuancie rozktadu
logistycznego [Cramer 2004]:

p; = F(XT): 1 — exp(XTB)
‘ U l+ep(—xB)  1+exp(x;B)

Wartosci funkcji odwrotnej do F nazywa si¢ logitami. Logit jest logarytmem
ilorazu szans zajscia i nie-zaj$cia zdarzenia, wedtug zaleznosci [Guzik i in. 2004]:
-1 — Di
Frp) = Ing2 @

W celu identyfikacji czynnikow wptywajacych na subiektywne postrzeganie
jakosci zycia, wykorzystano material empiryczny uzyskany poprzez badania
ankietowe wsérod gospodarstw domowych Polski ptd.-wschodniej, gtéwnie woj.
podkarpackiego w 2012 r.'. Ostateczna poprawna probe badawcza ustalono na
poziomie n=835 gospodarstw domowych, co dato liczebno$¢ ogdtem 3044 0sob.
W wywiadzie ankietowym pytanie zasadnicze brzmiato: ,,Czy zadowolony jest
Pan/Pani z aktualnej jakosci zycia gospodarstwa domowego biorac pod uwage
sytuacj¢ materialng, pracg, zdrowie, mieszkanie, styl zycia itd.?”. Osoba
ankietowana mogta odpowiedzie¢ jednoznacznie: tak albo nie. Ponadto zebrano
informacje dotyczace okre$lonych charakterystyk ekonomiczno-spotecznych dla
kazdego gospodarstwa domowego.

W zastosowanych modelach zmienna =zalezna Y okreslala kategorig
gospodarstwa domowego jako zadowolone/niezadowolone z osiagnigtej jakosci
zycia nastgpujaco: Y;=0, jezeli i-te gospodarstwo domowe byto niezadowolone oraz
yi=1 jezeli i-te gospodarstwo domowe byto zadowolone. Na podstawie wynikow
badan, uzyskano empiryczny subiektywny rozktad ocen jako$ci zycia, gdzie

©)

! Badania ankietowe o charakterze anonimowym realizowano technika wywiadu
bezposredniego — przeprowadzenie przez ankietera wywiadu z respondentem (glowa
gospodarstwa domowego), przy uzyciu standardowego kwestionariusza.
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pozytywne odpowiedzi deklarowalo nieco ponad potowa gospodarstw domowych
ny=1=432 (51,74%), a negatywne ny—,=403 (48,26%) ankietowanych.

Posiadajac wiedzg skutkowa (znana subiektywna ocena jako$ci w wymiarze
dychotomicznym), mozna podejmowac proby poszukiwania przyczyn owego
rozktadu odpowiedzi, np. uwzgledniajac uwarunkowania spoteczno-demograficzne
i ekonomiczne. Analizy z tego zakresu byly juz prowadzone na réznych probach
badawczych w Polsce z uwzglednieniem roznego stopnia szczegdtowosci [m.in.
Czapinski, Panek 2013, GUS 2013: Machowska-Szewczyk, Sompolska-Rzechuta
2010, Sokotowska 2011, Ostasiewicz 2002, Berbeka 2005, Zagorski 2007].
Badania dotyczace subiektywnego dobrobytu prowadzi si¢ takze na S$wiecie,
wlaczajac w nie elementy psychologii dobrobytu [m.in. Hoorn 2007, Knight i in.
2009, Ferrer-i-Carbonell 2005, Conceic¢ao, Bandura 2008].

W  przyjetej metodyce badawczej uwzgledniono dane jednostkowe,
charakteryzujace uwarunkowania danego gospodarstwa domowego. Posiadaty one
charakter zarowno iloSciowy (poziom dochodow, liczba os6b ogdlem w gospo-
darstwie domowym, liczba o0s6b wuzyskujacych dochody, liczba dzieci na
utrzymaniu), jak i jako$ciowy (sposob gospodarowania w gospodarstwie
domowym, ocena poziomu zycia, satysfakcja =z osigganej placy, fakt
posiadania/nieposiadania oszczgdno$ci oraz ple¢, wiek, wyksztatcenie glowy
gospodarstwa, miejsca zamieszkania, przynalezno$¢ do grupy spoleczno-
ekonomicznej, typ biologiczny gospodarstwa domowego). Pomiar tych zmiennych
zwigzany byl ze skalg nominalng lub porzadkowa. Przy doborze zmiennych
niezaleznych sugerowano si¢ literaturg przedmiotu [GUS 2013], a takze
wprowadzono nowe potencjalne zmienne objasniajace przedstawione w Tabeli 12

Tabela 1. Zmienne jakoéciowe - kategorie odpowiedzi

Zmienna Warianty

posiada

nie posiada

bardzo skromny

skromny

$redni — w miar¢ wystarczajacy

dobry - wystarcza na wiele potrzeb
bardzo dobry — pozwala na pewien luksus
tak

nie

Oszczgdnosci

Sposob gospodarowania pienigdzmi w gospodarstwie
domowym

Satysfakcja z wynagrodzenia uzyskanego w pracy

zty

raczej zty

Aktualny poziom zycia przecigtny
dobry
bardzo dobry

Zrodto: opracowanie wlasne

2 Respondent wskazywat tylko jeden wariant odpowiedzi, na kazde z pytan.
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Istotnym czynnikiem i predykatorem oceny subiektywnego dobrostanu jest
ocena warunkow materialnych, ktéra jest nastepstwem uzyskiwanych dochodow.
Niewatpliwie poziom dochodéw stanowi gtowny czynnik stricte ekonomiczny,
a wzrost poziomu satysfakcji z roznych aspektéw zycia wzrasta wraz z poziomem
dochodéw. Pozytywna ocena materialnych warunkéw zycia oznacza wickszy
poziom dobrostanu, dodatkowo ocena ta jest czgsto zrelatywizowana do poziomu
zycia najblizszego otoczenia (im czeséciej pordwnanie jest pozytywne, tym wigksze
zadowolenie). Zta ocena ‘stanu posiadania’ dobr, dochodow, konsumpcji, a nawet
kontaktow spotecznych powoduje mniejsze zadowolenie z jako$ci zycia.
W procesie modelowania zatem celowo przyjeto podziat na 5 decylowych grup
dochodowych, aby wykluczy¢ zmienng objasniajaca stricte ,,dochodowa”.

WYNIKI WEASNYCH BADAN EMPIRYCZNYCH

Jako kryterium podziatlu ogoétu ankietowanych gospodarstw domowych
przyjeto poziom miesigcznych rozporzadzalnych dochodow na 1 osobe. Podziat
pozycyjny oznaczat 1 grupe kwintylowa jako 20% najbiedniejszych, i kolejno do
V grupy kwintylowej, tj. 20% najbogatszych gospodarstw domowych. Ogélnym
celem analizy jest wskazanie, czy prawdopodobienstwo ‘zadowolonych’
i ‘niezadowolonych’ z jakosci zycia jest rozne, w miare rownych dochodowo
grupach gospodarstw domowych (por. Rysunek 1).

Rysunek 1. Podstawowe miary — dochdd na 1 osobe w grupach kwintylowych, w z

2
2 500
& 2000
2 1500 |
S 1000
£ 500 I
3 i
8 o | I
| grupa Il grupa Il grupa IV grupa V grupa
m Srednia przycigta 5% | 432,6878 666,8747 910,6138 1236,715 2121,845
Mediana 450,0000 666,6667 900,0000 1250,000 1960,000
 Odch.std 91,14142 61,26432 84,13247 147,6733 1345,618

Zrbdlo: opracowanie wlasne

Na podstawie identycznej liczebnosci (n=167) dla m=5 grup kwintylowych
wyznaczono osobno pie¢ modeli regresji logitowej. Ostatecznego wyboru zestawu
zmiennych objasniajagcych dokonano na podstawie analizy zalezno$ci migdzy
potencjalnymi zmiennymi niezaleznymi a zmienng zalezng Y, za pomocg testu
niezaleznosci testu chi-kwadrat Pearsona. Wyniki testu wskazaty, ze prawie
wszystkie zmienne objasniajgce (z wyjatkiem ‘wieku’ i ‘liczby osob) wptywajg na
oceng jakosci zycia (poziom p<0,05) (por. Tabela 2.).



156 Beata Kasprzyk

Tabela 2. Wyniki testu niezaleznosci »* Pearsona

Zmienne objasniajgce Wartos¢ testu y* Pearsona,(®) | Wartosé p
wyksztalcenie 70,73 (3) 0,000
zamieszkanie 9,64 (3) 0,022
wiek 5,54 (4) 0,236
grupa spoleczno-ekonomiczna 37,07 (4) 0,000
liczba 0s6b ogdtem 7,69 (8) 0,465
liczba 0s6b z dochodami 31,93 (4) 0,000
typ biologiczny rodziny 8,77 (2) 0,013
oszczednoscei 276,90 (1) 0,000
zadowolenie z placy 295,27 (1) 0,000
sposob gospodarowania pieniedzmi 346,29 (4) 0,000
ocena materialnego poziomu zycia 372,27 (4) 0,000

) w nawiasach zamieszczono liczbe stopni swobody

Zrodto: opracowanie wlasne

W procesach modelowania logistycznego uzyto algorytmu iteracyjnego
quasi-Newtona, kryterium zbieznoséci dla danych wejsciowych zostato osiagnigte
w kazdym z pigciu modeli, z ostatecznym dla kazdego modelu okreslonym,
réznym zestawem, istotnych statystycznie zmiennych objasniajacych. Wyniki
estymacji modelu dla I-szej grupy kwintylowej (20% gospodarstw domowych
z najnizszymi dochodami miesigcznymi na 1 osobe, zatem gospodarstw
znajdujacych sie ponizej przyjetej ustawowo granicy ubostwa)® zawiera Tabela 3.

Tabela 3. Model I - wyniki estymacji (I-sza grupa kwintylowa)

Zmienne niezalezne
S Aktualn Sposob .
Wyszezegblnienie Stata poziomy gospogarowania Oszczednosci Satysfakcja z
. oy . wynagrodzenia
zycia pieniedzmi
| grupa kwintylowa (n = 167) - przecietny miesigczny dochdd na osobe 428,57491,14 zt
Ocena -11,962 1,805 1,376 1,357 2,803
Blad standardowy 2,413 0,576 0,681 0,611 0,982
Statystyka t (161) -4,958 3,136 2,019 2,220 2,854
Poziom p 0,000 0,002 0,045 0,028 0,005
Chi-kwad. Walda 24,578 9,835 4,077 4,928 8,143
Poziom p 0,000 0,002 0,043 0,026 0,000
lloraz szans (JIS) 0,000 6,081 3,960 3,885 16,500

Zrodto: opracowanie wiasne na podstawie wynikow badan ankietowych (przy pomocy
programu STATISTICA ver. 10)

Na uwage zastuguja 0szacowane oceny parametrow modelu dla zmiennych:
aktualny poziom zycia, sposOb gospodarowania pienigdzmi, oszczednosci,
satysfakcja z wynagrodzenia. Zmienne te, istotne statystycznie (poziom istotnosci
p<0,05) maja wplyw na ocen¢ jakosci zycia w tej kategorii gospodarstw
domowych. Dodatnie znaki wszystkich ocen parametrow modelu nie maja

3 Ubdstwo ustawowe dla 2012 roku wynosito 542 zt [GUS 2013, str.17].
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bezposredniej interpretacji, lecz wskazuja kierunek zaleznosci. Wzrost poziomu
tychze zmiennych (tj. kategorii odpowiedzi) zwieksza prawdopodobienstwo
sklasyfikowania gospodarstwa domowego do grupy gospodarstw ‘zadowolonych
z jako$ci zycia’. Bezposredniej interpretacji podlegajg natomiast oszacowane
wyniki jednostkowych ilorazéw szans'. W prezentowanej analizie jednostkowy
iloraz szans (JIS) porownuje ryzyko oceny pozytywnej i negatywnej jakosci zycia.
Dla I-szej kwintylowej grupy, zaznacza si¢ stymulujacy wplyw badanych
zmiennych niezaleznych na uzyskanie wartosci Y=1 nastepujaco:
e zmienna wynagrodzenie: JIS [95%] = 16,5 [2,4; 114,8] — zadowoleni
z wynagrodzenia ponad 16-krotnie zwigkszaja szans¢ na pozytywng odpowiedz,

e zmienna aktualny poziom zycia: JIS [95%] = 6,081 [1,95; 18,95] — szansa
wystapienia pozytywnej oceny wzrasta 6-krotniec wraz z kazdym kolejnym
deklarowanym w gorg lepszym poziomem zycia,

e zmienna sposob gospodarowania pienigdzmi: JIS [95%] = 3,96 [1,03; 15,20])
— szansa wystgpienia pozytywnej oceny wzrasta prawie 4-krotnie wraz z kaz-
dym kolejnym deklarowanym w gore lepszym sposobem gospodarowania,

e zmienna oszczedno$ei: JIS [95%] = 3,885 [1,16; 12,99] — szansa wystapienia
oceny pozytywnej jest prawie 4-krotnie wyzsza W gospodarstwach domowych
posiadajacych oszczednosci®.
Wyniki modeli dla kolejnych 4-ech grup kwintylowych zawiera Tabela 4.

Tabela 4. Wyniki estymacji modeli logitowych dla grup kwintylowych Il —V

Zmienne niezalezne
e Aktualny Sposéb . . .
Wyszczegolnienie Stata poziom | gospodarowania | Oszezednosci Satysfakcjaz | Liczba osob
. oy . wynagrodzenia | z dochodami
zycia pieniedzmi
MODEL Il - 1l grupa kwintylowa (n = 167) przecigtny miesi¢czny dochdd na osobg 666,284+61,26
Ocena -9,025 1,754 0,607 1,122 1,153 0,292
Blad standardowy 1,919 0,582 0,454 0,449 0,709 0,266
Statystyka t (161) -4,702 3,016 1,337 2,501 1,626 1,099
Poziom p 0,000 0,003 0,183 0,013 0,106 0,273
Chi-kwad. Walda 22,107 9,093 1,786 6,245 2,645 1,208
Poziom p 0,000 0,003 0,181 0,012 0,104 0,272
lloraz szans 0,000 5,778 1,834 3,072 3,168 1,339
MODEL Il - 11 grupa kwintylowa (n = 167) przecigtny miesigczny dochdd na osobg 908,18+84,13
Ocena -5,710 1,866 -0,620 2,244 2,548 0,248
Blad standardowy 1,568 0,575 0,507 0,565 0,765 0,281
Statystyka t (161) -3,641 3,247 -1,223 3,974 3,330 0,883
Poziom p 0,000 0,001 0,223 0,000 0,001 0,378
Chi-kwad. Walda 13,257 10,543 1,496 15,793 11,090 0,780
Poziom p 0,000 0,001 0,221 0,000 0,001 0,377
lloraz szans 0,003 6,465 0,538 9,429 12,778 1,282

* Szansa na wystapienie pozytywnej oceny 0znacza szacunek prawdopodobiefistwa tego, ze
dane zdarzenie wystgpi do prawdopodobienstwa tego, ze zdarzenie nie wystapi.
® Powyzsze interpretacje dokonane sg przy zatozeniu ,,ceteris paribus”.
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Zmienne niezalezne
e Aktualny Sposob - . .
Wyszezegblnienie Stata pgzigm gospodfirowapia Oszczednoscei V\?;rngrzlfjcz]:nzia Zl‘ac()zcbrfog:(r):i
zycia pienigdzmi
MODEL IV - IV grupa kwintylowa (n = 166) przeci¢tny miesieczny dochdd na osobe 1238+147,67
Ocena -9,566 1,825 0,325 1,138 2,032 0,782
Blad standardowy 1,880 0,567 0,440 0,515 0,628 0,303
Statystyka t (160) -5,089 3,216 0,739 2,211 3,235 2,581
Poziom p 0,000 0,002 0,461 0,028 0,001 0,011
Chi-kwad. Walda | 25,896 10,344 0,547 4,890 10,467 6,660
Poziom p 0,000 0,001 0,460 0,027 0,001 0,010
lloraz szans 0,000 6,201 1,384 3,121 7,627 2,186
MODEL V- V grupa kwintylowa (n = 168) przeci¢tny miesieczny dochdd na osobg 2314,34+1346,45
Ocena -8,659 0,912 1,757 1,620 2,306 -0,494
Blad standardowy 1,991 0,618 0,653 0,577 0,747 0,413
Statystyka t (162) -4,348 1,476 2,690 2,809 3,097 -1,194
Poziom p 0,000 0,142 0,008 0,006 0,002 0,234
Chi-kwad. Walda | 18,908 2,179 7,235 7,890 9,589 1,426
Poziom p 0,000 0,140 0,007 0,005 0,002 0,232
lloraz szans 0,000 2,489 5,795 5,051 10,030 0,610

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie wynikow badan ankietowych (przy pomocy
programu STATISTICA ver. 10)

W modelach, od IlI-go do V-tego zmienia si¢ zestaw ostatecznie przyjetych
zmiennych istotnych statystycznie (warto$¢ p<0,05 — por. Tabela 4). W wiekszosci
uzyskano dodatnie szacunki ocen parametrow, czyli wzrost poziomu danej
zmiennej (lub jej wystapienie), zwigksza prawdopodobienstwo sklasyfikowania do
grupy gospodarstw zadowolonych z osiagnigtej jako$ci zycia. Wyniki estymacji
wskazuja na to, iz w prawie wszystkich modelach (poza IV-tym), nalezy
wykluczy¢ zmienng ‘liczba o0s6b z dochodami’. Z kolei zmienna ‘sposob
gospodarowania pieniedzmi’ wiaczona jest, jako istotna statystycznie, tylko do
modelu V-tego. Jednostkowy iloraz szans wskazuje, iz ocena subiektywna jakosci
zycia zalezna jest gtdéwnie od ‘satysfakcji z wynagrodzenia’(warto$¢ JIS od 7,63 do
12,78). Taka zalezno$¢ dominuje w prawie wszystkich grupach dochodowych
(poza I-sza grupa). Nalezy uwzgledni¢ takze ‘posiadanie oszczgdnosci’, w kazdej
z kategoryzowanych grup (warto$¢ JIS od 3,07 do 9.43), a ponadto ‘ocene
aktualnego poziomu zycia’ (warto$¢ JIS od 5,78 do 6,47), z wyjatkiem V-tej grupy
dochodowej. Kolejnos¢ i waga tych zmiennych jest ro6zna, w zalezno$ci od grupy
kwintylowej (por. Tabela 4.). W ocenie, wymagana jest takze weryfikacja
statystyczna oszacowanych modeli. Oceny parametrow dopasowania modeli
regresji logistycznej do danych rzeczywistych zestawiono w Tabeli 5.
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Tabela 5. Wyniki rozktadow empirycznych dla zmiennej Y oraz weryfikacji statystycznej
modeli regresji logistycznej dla poszczegdlnych grup kwintylowych

Wyszczegolnienie | Wyniki

MODEL | - | grupa kwintylowa
Liczba 0 (brak zadowolenia z jakosci zycia) n =129 77,25 %
Liczba 1 (zadowolenie z jakosci zycia) n =38 22,75 %
Funkcja straty( najwigkszej wiarygodnosci) 37,2558
-2 log (wiarygodno$g), stala (wylacznie), statystyka ¥% p 47,5117 | 179,1218 | 104,6101 [ p=0,000
Wspotezynnik R°’McFaddena 0,5840

MODEL Il - 1l grupa kwintylowa
Liczba 0 (brak zadowolenia z jakosci zycia) n =102 61,08 %
Liczba 1 (zadowolenie z jakosci zycia) n =65 38,92 %
Funkcja straty( najwickszej wiarygodnosci) 64,7834
-2 log (wiarygodnosg), stala (wylacznie), statystyka x% p 1295668 | 223,2351 | 93,6783 | p=0,000
Wspotezynnik R°McFaddena 0,4196

MODEL Il - 111 grupa kwintylowa
Liczba 0 (brak zadowolenia z jakosci zycia) n =65 38,92 %
Liczba 1 (zadowolenie z jakosci zycia) n =102 61,08 %
Funkcja straty( najwiekszej wiarygodnosci) 55,5506
-2 log (wiarygodno$¢), stata (wylacznie), statystyka %, p 111,1012 | 223,2451 | 112,1439 | p=0,000
Wspélczynnik R*McFaddena 0,5023
MODEL IV - IV grupa kwintylowa

Liczba 0 (brak zadowolenia z jakosci zycia) n =62 37,34 %
Liczba 1 (zadowolenie z jakosci zycia) n =104 62,65 %
Funkcja straty( najwigkszej wiarygodnosci) 56,1037
-2 log (wiarygodno$¢), stala (wylacznie), statystyka x% p 112,2075 | 219,38 [ 107,1745 | p=0,000
Wspbtczynnik R?McFaddena 0,5655

MODEL V -V grupa kwintylowa
Liczba 0 (brak zadowolenia z jakosci zycia) n =45 26,79 %
Liczba 1 (zadowolenie z jakosci zycia) n =123 73,21 %
Funkcja straty( najwickszej wiarygodnosci) 42,4179
-2 log (wiarygodnos¢), stala (wylacznie), statystyka yZ, p 84,8359 | 1952549 [ 110,4190 [ p=0,000
Wspéblczynnik R*McFaddena 0,4885

Zrédto: obliczenia whasne na podstawie wynikow badan ankietowych

Wartosci poszczeg6lnych statystyk dopasowania potwierdzaja statystyczng
poprawno$¢ oszacowanych modeli logitowych. Zatem ostatecznie przyjete, istotne
statystycznie zmienne objasniajace - rozne w kazdym modelu - wplywajg na
poziom prawdopodobienstwa zadowolenia z jako$ci zycia w danej grupie
gospodarstw. Wysokie wartosci koncowe funkcji straty wskazujg na zdecydowanie
poprawny wybor modeli z tak okreslonymi zmiennymi niezaleznymi. Wartosci
R®°McFaddena w zakresie od 0,48 do 0,58 potwierdzaja poprawnos¢ modeli
logitowych, przyjetych do oszacowan prawdopodobienstw zmiennej zaleznej Y.

Tabela 6. Poprawnos¢ klasyfikacji w modelach logitowych I-V

Frakcja ogotem poprawnie sklasyfikowanych
Typ modelu przypadkow w %; Iloraz trafien IT
MODEL I (I grupa kwintylowa) 90,42%* 1T =67,7
MODEL I (11 grupa kwintylowa) 79,04%* 1T =13,7
MODEL 11 (111 grupa kwintylowa) 85,03%* 1T =30,0
MODEL IV (1V grupa kwintylowa) 85,54%* 1T =325
MODEL V (V grupa kwintylowa) 88,69%* IT =452

Zrodto: opracowanie whasne na podstawie wynikow badan ankietowych
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W Tabeli 6 przedstawiono prawdopodobienstwo sklasyfikowania wszystkich
respondentéw do grup: ,,niezadowolonych” i ,,zadowolonych ” z osiagnigtej jakosci
zycia. Frakcja przypadkow poprawnej predykcji jest wysoka, wynosi
w oszacowanych modelach od 79,04% do 90,42%. Wysokie wartosci ilorazu
trafien oznaczaja, ze klasyfikacje dla poszczegolnych grup kwintylowych sa duzo
lepsze, od klasyfikacji catkowicie przypadkowe;j.

PODSUMOWANIE

Oszacowane oceny parametrow modeli logitowych pozwalajg stwierdzié, iz
na subiektywng ogo6lng ocen¢ jakosci zycia w dochodowych grupach
kwintylowych gospodarstw domowych wptywaja okreslone, istotne statystycznie
zmienne. W zalezno$ci od grupy kwintylowej zmienia si¢ ich sktad, jednak
najczgsciej sa nimi: Satysfakcja z wynagrodzenia uzyskanego w pracy, fakt
posiadania oszczedno$ci oraz aktualna ocena poziomu zycia. W przypadku V-tej
grupy kwintylowej wchodzi zmienna sposob gospodarowania pienigdzmi i 1V-tej
liczba 0s6b z dochodami. Waga tych czynnikéw i szanse sukcesu (zadawalajgca
ocena jakosci zycia) zmieniajg si¢, w zaleznosci od przynaleznosci do okres§lonej
grupy kwintylowej. Jak wynika z analizy gtoéwne determinanty w ocenie
zadowolenia/braku zadowolenia z jako$ci zycia stanowig jednak zmienne
powiazane z czynnikami materialnymi.

Niniejsza analiza potwierdza, ze regresja logitowa moze zostaé
wykorzystana jako narzgdzie w celu pomiaru subiektywnego wymiaru jakosci
zycia, ktory jest zalezny od cech spoteczno-ekonomicznych. Nalezy pamigtac, iz
prezentowana analiza stanowi probg znalezienia determinant satysfakcji z jakosci
zycia. Stanowi ona tylko przyczynek do badan z tego zakresu, wpisujac si¢
w dynamicznie rozwijajacy si¢ nurt badan jako$ci zycia, stanowiacy podstawy
formutowania zalecen na potrzeby polityki gospodarczej i spoteczne;j.
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FACTORS DETERMINING SUBJECTIVE EVALUATION
OF THE QUALITY LIFE BY LOGIT MODELS

Abstract: This article was written based on the results of a survey conducted in
2012 in the Podkarpackie Voivodship. The paper discusses the application of
tools of multivariate analytical methods i.e., logit regression. Based on
empirical data of households statistically significant variables of logit models
were determined. As a result of logit modeling, parameters relating to the
households were found, which determine the possibility of a positive or
negative assessment of the quality of life, in particular in’ income quintile
groups’ of the sample.

Keywords: quality of life, logit regression, household, qualitative variables
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Streszczenie: Celem opracowania jest zbadanie wystepowania efektu
konwergencji rozwoju ekonomicznego gmin wojewodztwa podkarpackiego.
W pracy dokonano podziatu gmin na miejskie, miejsko-wiejskie i wiejskie
dla okreslenia w ktorej grupie gmin efekt konwergencji jest najmocniejszy.
Dla realizacji tak postawionego celu artykuhu niezbednym byto wyznaczenie
wskaznika poziomu rozwoju spoteczno-gospodarczego analizowanych JST
(Jednostek Samorzadu Terytorialnego). Do analizy wskaznika poziomu
rozwoju  spoleczno-gospodarczego  wyznaczonego metodg Hellwiga
zastosowano podejécie sigma i beta konwergencji. Dla oszacowania synte-
tycznego miernika rozwoju Hellwiga wykorzystano zmienne o charakterze
ekonomicznym, spotecznym, technicznym i ekologicznym. Badania dotycza
lat 2007-2012.

Stowa Kkluczowe: rozwdj lokalny, konwergencja, metoda Hellwiga,
wojewodztwo podkarpackie

WPROWADZENIE

Realizowana w Unii Europejskiej polityka strukturalna jako priorytet stawia
zmniejszanie dysproporcji w rozwoju pomiedzy krajami cztonkowskimi a takze
pomigdzy regionami na poziomie NUTS 2. Problem spojnosci i konwergencji
zyskal w UE szczegolne znaczenie poczawszy od reformy funduszy strukturalnych
z 1988 roku. Od tamtego czasu do zakonczenia perspektywy finansowej 2007-2013
na realizacj¢ celu ,,sp6jnos¢ i konwergencja” przeznaczono tacznie blisko 900 mld
euro. Proces poszerzania struktur europejskich o nowe kraje powoduje, ze zrézni-
cowanie w poziomie rozwoju krajow, a w jeszcze wickszym stopniu regionow UE
jest duze. Wydaje si¢ wigc, ze podejmowanie dziatan w zakresie polityki spojnosci
ma bardzo mocne uzasadnienie. Badania prowadzone zaréwno przez podmioty
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Komisji Europejskiej, ale takze niezaleznych ekspertow bardzo czesto dostarczaja
niejednoznaczne wnioski [http://ec.europa...; Bodrin, Canova 2001].

Pojecie konwergencji rozumie¢ mozna réznorodnie, jednak w gtoéwnej mie-
rze odnosi si¢ ono do procesu ,,zblizania”, ,,upodobniania” r6znych obszarow dzia-
fanh w ramach panstw, regionow. Mozna méwi¢ o konwergencji sfery regulacji,
ktéra odnosi si¢ do regul prawnych i norm spotecznych wigzacych procesy
gospodarcze [Wozniak 1993, str. 16]. Konwergencj¢ postrzegaé trzeba jako proces
niwelowania dysproporcji rozwojowych pomiedzy panstwami cztonkowskimi Unii
Europejskiej i regionami na poziomie NUTS 2 w zakresie tempa wzrostu
gospodarczego i poziomu produktu krajowego brutto [Jabtonski 2009, str. 57]. Tak
rozumiana konwergencja znalazta swoje odzwierciedlenie w pierwszych dokumen-
tach zalozycielskich, jako zasadniczy cel funkcjonowania Wspolnoty. Juz w pre-
ambule traktatu rzymskiego poruszone zostaty kwestie dotyczace harmonijnego
rozwoju, zmniejszania dysproporcji rozwojowych pomigdzy regionami oraz wspie-
ranie regionéw zacofanych [Traktat Ustanawiajacy... 1957, str. 1]. Priorytetowe
znaczenie spdjnos¢ i konwergencja zaczely nabiera¢ w drugiej potowie lat
osiemdziesiatych, kiedy to uchwalono Jednolity Akt Europejski (JAE 1986 r.). Nie
bez znaczenia jest rowniez fakt, rozszerzenia w tym czasie Wspolnot o takie kraje
jak: Grecja, Hiszpania, Portugalia [Mokrosinska 2011, str. 33]. Od tego czasu
polityka spojnosci ma swoje odzwierciedlenie w celach okreslanych przez
struktury europejskie na kazdg z perspektyw finansowych.

KONWERGENCJA W TEORII EKONOMII

Konwergencj¢ w sensie ekonomicznym rozumie¢ nalezy jako proces
wyrownywania si¢ warto§ci podstawowych zmiennych ekonomicznych
opisujacych poszczegélne jednostki terytorialne, takie jak kraje czy regiony
roznego szczebla. Zwykle do badan nad konwergencja wykorzystywane sg takie
zmienne ekonomiczne jak: PKB per capita czy wydajno$¢ pracy. Badania
konwergencji pozwalaja wnioskowa¢ na temat, czy jednostki terytorialne
poczatkowo roznigce si¢ od siebie znacznie, z biegiem czasu wskutek osigganych
stop wzrostu zblizajg sie do siebie pod wzgledem analizowanej cechy czy tez sie
od siebie oddalaja. Proces zmniejszania dystansu okresla si¢ mianem konwergencji
realnej, za$ narastanie dysproporcji to proces dywergencji. Analizujagc wybrane
modele wzrostu gospodarczego wskaza¢ mozna na kilka istotnych czynnikow
stymulujacych zjawisko konwergencji [szerze] Misiak, Sulima, Tokarski 2010]:
prawo malejacej produktywnosci czynnikow produkcji; efekt aglomeracii;
charakter postgpu technicznego; mobilnos¢ czynnikow produkeji i technologii.

Analiza literatury przedmiotu pozwala na stwierdzenie, ze badaniach nad
procesami konwergencji dominujg dwie zasadnicze koncepcje: c-konwergencja
oraz -konwergencja. Konwergencja typu ¢ zachodzi wowczas gdy zréznicowanie
analizowanego wskaznika migdzy badanymi jednostkami zmniejsza si¢ w czasie.
Z kolei zjawisko p-konwergencji ma zwiazek z zalezno$cig Stopy wzrostu
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analizowanego wskaznika od jego wartosci poczatkowej. W przypadku B-konwer-
gencji literatura przedmiotu wskazuje na jej dwa warianty: konwergencje absolutng
(bezwarunkowg) oraz konwergencje warunkows. Konwergencja bezwarunkowa
oznacza, ze jednostki terytorialne upodabniaja si¢ do siebie bez wzgledu na
warunki poczatkowe. Z zatozen B-konwergencji wynika, ze jednostki biedniejsze
rozwijaja si¢ szybciej niz bogate, za$ stopa wzrostu jest tym wyzsza im nizszy
poczatkowy poziom analizowanego wskaznika. Konwergencja warunkowa ozna-
cza proces upodabniania si¢ do siebie jednostek terytorialnych lecz przy zatozeniu
wystepowania podobnych warunkéw poczatkowych. Jesli natomiast jednostki
terytorialne r6znig si¢ znacznie pod wzgledem warunkéw poczatkowych, oznaczac
to moze, ze trajektoria ich rozwoju bedzie inna i w konsekwencji dlugookresowo
zbiegac si¢ beda do réznych pozioméw wskaznika.

Prekursorami badan nad konwergencja byli Kormend i Meguire [1985],
Baumol [1986], Barro [1991], Barro, Sala-i-Martin [1992], Mankiw, Romer i Weil
[1992], Levine i Renelt [1992]. Prace te bazowaly na estymacji réwnania
przekrojowej regresji wzrostu [Ciotek 2003, str.330]. Zasadniczo, punktem wyjscia
do analiz bezwzglednej B-konwergencji jest rOwnanie stopy wzrostu wydajnosci
pracy wynikajace z zatozen modelu Solowa:

n (%) = @ = (1 - eP) - In(yio) + & (1)
gdzie: yi — poziom produktu na zatrudnionego w i-tej jednostce terytorialnej
w okresie poczatkowym, yi — poziom produktu na zatrudnionego w okresie t,
a — stata, &; — sktadnik losowy opisujacy szoki losowe w i-tej jednostce w okresie t.
W rownaniu (1) stopg konwergenciji bezwzglednej okresla parametr . Estymacji
parametru 3 dokonuje si¢ NMNK lub MNK, obliczajac jego warto$¢ z rOwnania:

b=(1-eh (2)
Dodatnia warto$¢ parametru B oznacza, ze jednostki biedniejsze rozwijaja si¢
szybciej niz bogatsze bez wzgledu na ksztaltowanie si¢ pozostatych wielkosci
ekonomicznych. Z kolei ujemne warto$ci omawianego parametru wskazujg na
istnienie zjawiska dywergencji pomiedzy obiektami. Dla  rownego zero nalezy
stwierdzi¢, ze nie ma zwigzku miedzy stopa wzrostu a wyjSciowym poziomem
zmiennej.

METODA BADAN

Celem pracy jest proba statystycznej analizy c-konwergencji i -konwer-
gencji w gminach wojewoddztwa podkarpackiego w latach 2007-2012. Analizie
poddano taksonomiczny miernik rozwoju Hellwiga [Nowak 1990, str. 143]. Bada-
niem objeto wszystkie gminy wojewodztwa podkarpackiego. Dane do konstrukcji
wskaznika rozwoju spoteczno-gospodarczego pobrano gltéwnie z Banku Danych
Lokalnych (BDL GUS) i dotyczyty lat 2007-2012. Do budowy wskaznika rozwoju
gmin przyjeto cechy diagnostyczne o charakterze mierzalnym, dostepne i komplet-
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ne. W trakcie gromadzenia materiatu empirycznego wystapita koniecznos¢ odrzu-
cenia potencjalnie istotnych merytorycznie cech z powodu braku ich gromadzenia
w BDL w uktadzie gminnym (na poziomie NTS 5).

Poczatkowym etapem analizy byla eliminacja zmiennych quasi-statych.
Eliminacji tej dokonano wykorzystujac wspotczynnik zmiennos$ci cech [Zelias
2000]. Ze zbioru zmiennych eliminuje si¢ cechy dla ktorych bezwzgledna wartosé
wspotczynnika zmienno$ci jest mniejsza od zatozonej wartosci krytycznej. Dla
celow opracowania jako warto$¢ krytyczna przyjeto V* = 0,10.

Dla okreslenia sity zwigzku miedzy pozostaltymi zmiennymi wykorzystano
wspotczynnik korelacji liniowej Pearsona. Jako wartos¢ krytyczng wspolczynnika
korelacji przyjeto r*=|0,75|. W rezultacie analiz otrzymano zbidér 17 zmiennych:
X1 — wskaznik przyrostu naturalnego, X, — odsetek pracujacych w liczbie ludnosci
ogo6tem, X3 — saldo migracji w osobach na 1000 mieszkancéw, X, — udzial bezro-
botnych w liczbie ludnosci w wieku produkcyjnym, Xs — sie¢ wodociaggowa w km
w przeliczeniu na 100 km?, Xg — sie¢ kanalizacyjna w km w przeliczeniu na 100
km?, X; — udzial procentowy ludnosci korzystajacej z sieci wodociaggowej,
Xg — udzial procentowy ludnosci korzystajacej z oczyszczalni §ciekow w ludnosci
ogotem, Xo — liczba ludnosci w przeliczeniu na 1 placéwke biblioteczng, X0 — licz-
ba korzystajacych z noclegéw w obiektach zbiorowego zakwaterowania, X;; — licz-
ba udzielonych noclegéw, X;, — dochody wtasne gmin w przeliczeniu na 1 miesz-
kanca, X3 — wydatki ogotem w przeliczeniu na 1 mieszkanca, X4 — wydatki
majatkowe inwestycyjne gmin w przeliczeniu na 1 mieszkanca, X;s — udziat
procentowy obszarow chronionych w powierzchni gminy, X;s — podmioty
gospodarcze prywatne zarejestrowane w REGON w przeliczeniu na 1000
mieszkancoéw, Xi7 — odsetek radnych z wyzszym wyksztatceniem. Wigkszo$¢ cech
potraktowano jako stymulanty, jedynie cechy X; i X, potraktowano jako
destymulanty.

W celu ujednolicenia zmiennych dokonano normalizacji cech przez ich
standaryzacj¢. Macierz standaryzowanych wartosci cech stanowita podstawe do
wyznaczenia tzw. wzorca rozwoju, tj. abstrakcyjnej jednostki (gminy) Pq
0 wspétrzednych standaryzowanych zy, Zg, ..., Zgj, 9dzie: zg = max{z;}, gdy Z;
jest stymulanta, oraz zy; = min{z;;}, gdy Z; jest destymulanta.

W?zorzec stanowi wigc hipotetyczna gmina o najlepszych zaobserwowanych
warto$ciach zmiennych. Nastgpnie dla kazdej jednostki P; (gminy) wyznaczono
odlegtos¢ od wzorca zgodnie z formula:

di=1-22,(i=12,..,n) 3)
gdzie:
Dy, = \/Z;'n=1(zij — zpj)? (4)

(odlegtosc¢ i-tej jednostki od jednostki Py)
DO = 50 + 250 (5)
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gdzie: Sy — odchylenie standardowe, D, — $rednia arytmetyczna Dy,

W ten sposdb wyznaczono wskazniki syntetyczne dla kazdej gminy. Miernik
taksonomiczny d; przyjmuje zwykle wartosci z przedziatu [0, 1]. Im bardziej
warto$ci cech danej gminy sg zblizone do wzorca, tym poziom jej rozwoju jest
wyzszy, a im bardziej oddalone — tym nizszy.

Kolejnym krokiem jest proba statystycznej analizy o-konwergencji i f-kon-
wergencji gmin wojewodztwa podkarpackiego w latach 2007-2012. Dla dokonania
analizy o-konwergencji wykorzystano: wspotczynnik zmiennosci oparty o odchyle-
nie ¢wiartkowe (Vg), wspotczynnik zmiennos$ci oparty na odchyleniu standardo-
wym (Vs) oraz wspotczynnik zmiennosci oparty na odchyleniu przecietnym (V).
Analiza wspolczynnikow zmiennoéci wyznaczonych dla taksonomicznej miary
rozwoju Hellwiga pozwala na oceng¢ dyspersji, natomiast ich zmiany w czasie
umozliwiaja wnioskowanie na temat zaistnienia badz nie, efektu o-konwergencji.
Ponadto, okreslono wspodtczynnik skosnosci i jego zmiany w czasie oraz zbadano
koncentracje taksonomicznej miary rozwoju za pomocg kurtozy.

Analizy B-konwergencji dokonano w oparciu o zalezno$¢ zachodzaca
pomiedzy stopa wzrostu taksonomicznego wskaznika rozwoju Hellwiga w roku t,
a jego wartoscig w roku t-1. Omawiang relacj¢ opisuje rownanie konwergencji
postaci:

}?_X_lt =a+ X (6)

it—-1

gdzie: X — wartos¢ wskaznika w i-tej gminie (i=1, 2, ..., 160) w roku t (t=2008,
2009, ..., 2012), a — stala bez bezposredniej interpretacji ekonomicznej, f — para-
metr odzwierciedlajacy site konwergencji realnej. Dla wskaznikow taksonomicz-
nych, ktorych niskie warto$ci oznaczajg wysoki poziom rozwoju ekonomicznego,
B>0 oznacza, ze zachodzi proces konwergencji realnej, natomiast <0 oznacza
dywergencje realng. W przypadku wskaznikow taksonomicznych, dla ktorych
wyzsze ich warto$ci odzwierciedlaja wyzszy poziom rozwoju, P<0 0znacz
konwergencje, zas >0 dywergencje realng. Parametr B oszacowano metodg MNK.
[Misiak 2013, str. 217]

ANALIZA KONWERGENCJI TAKSONOMICZNEGO WSKAZNIKA
ROZWOJU

Analiza ¢-konwergencji

Analizujac zjawisko o-konwergencji mozna zastosowaé wspotczynniki
zmiennos$ci Vg, Vs i Vg wyznaczone dla taksonomicznego wskaznika rozwoju
Hellwiga. Rysunek 1 przedstawia trajektorie tych wspotczynnikéw w latach 2007-
2012. Obserwujac Rysunek 1 mozna stwierdzié, ze w calym analizowanym okresie
wspotczynnik zmiennosci oparty o odchylenie standardowe Vs pozostawat sta-
bilny. Na tej podstawie nalezy powiedzie¢, ze nie ma podstaw do stwierdzenia
efektu konwergencji czy dywergencji typu o. Analiza zmian wspotczynnika
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zmienno$ci opartego o odchylenie ¢wiartkowe 1 odchylenie przecietne wskazuje na
wzrost obu wskaznikow w latach 2007-2009. Oznacza¢ to moze wystgpowanie
efektu o-dywergencji gmin wojewodztwa podkarpackiego. Po roku 2009 Vq
zaczyna zmniejsza¢ swoja warto$¢ do konca analizowanego okresu (rok 2012). Na
tej podstawie mozna wnioskowa¢ o o-konwergencji na poziomie gmin na
Podkarpaciu. W przypadku wspoélczynnika zmiennosci opartego na odchyleniu
¢wiartkowym Vo, zauwazy¢ mozna jego spadek pomigdzy rokiem 2009 a 2010.
W nastgpnych analizowanych latach Vg nieco rost.

Rysunek 1. Wspotczynniki zmiennosci taksonomicznego wskaznika rozwoju Hellwiga
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Zrédto: obliczenia wlasne na podstawie danych GUS

Oznacza to, ze pomiedzy rokiem 2009 i 2010 nastapit impuls w kierunku o-
konwergencji, za$ po tym okresie podkarpackie gminy nieznacznie o-dywer-
gowaly. Podkresli¢ nalezy, ze zmiany wspotczynnikdw zmienno$ci w analizowa-
nym okresie mialy bardzo delikatny i niejednoznaczny charakter, co uniemozliwia
formutowanie twardych wnioskow dotyczacych c-konwergencji.

Rysunek 2. Koncentracja taksonomicznego wskaznika rozwoju Hellwiga — kurtoza
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Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych GUS

Z uwagi na to, ze analiza c-konwergencji w oparciu o wspotczynniki
zmiennos$ci nie pozwolita na sformutowanie jednoznacznych wnioskow, dlatego
dla uzupetnienia dokonano analizy zmian kurtozy (Rysunek 2). Dodatnie warto$ci
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kurtozy oznaczaja ze badana cecha charakteryzuje si¢ rozkladem bardziej
wysmuktym (osiagaja wigksza Koncentracje) w porownaniu do rozktadu
normalnego. Rozktad taki nazywa¢ mozna rozktadem leptokurtycznym. Analiza
danych zawartych na Rysunku 2 pozwala na stwierdzenie, ze w calym
analizowanym okresie taksonomiczna miara rozwoju Hellwiga charakteryzowata
si¢ rozktadem leptokurtycznym. W latach 2007-2008 koncentracja miary rozwoju
byla stabilna, co nie daje asumptu do zidentyfikowania efektu o-konwergencji
/dywergencji. Na przetomie lat 2008/2010 kurtoza ulegta obnizeniu, zas w latach
2010-2012 kurtoza rosta. Porownujac jedynie skrajne lata badanego okresu, tj. rok
2007 i 2012, mozna stwierdzi¢, ze kurtoza wzrosta, co $wiadczy o koncentracji
poziomu rozwoju gmin wojewodztwa podkarpackiego.

Rysunek 3. Asymetria rozktadu taksonomicznego wskaznika rozwoju Hellwiga
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Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych GUS

W dalszej kolejnosci analizie poddano sko$nos$¢ jako miare asymetrii
rozktadu taksonomicznej miary rozwoju Hellwiga (Rysunek 3). Dodatnie wartosci
wspotczynnika $wiadcza o prawostronnej skos$nosci rozkladu miary rozwoju
Oznacza to, ze wigkszo$§¢ gmin wojewddztwa podkarpackiego charakteryzuje si¢
nizsza niz $rednia miarg rozwoju. Rosngca w latach 2010-2012 warto$¢ wspot-
czynnika skos$no$ci wskazuje, ze coraz wigksza liczba gmin na Podkarpaciu osiaga
poziom rozwoju nizszy od $redniego. Moze to sugerowac, ze niewielka liczba
gmin osiagneta zdecydowanie wyzszy poziom rozwoju, powodujac tym samym
wzrost warto$ci $redniej. Trzeba jednak zwrdci¢ uwage na fakt, ze w tym samym
czasie wzrosta warto$¢ kurtozy, co $wiadczy o koncentracji miary wokot $redniej.
W badanym okresie rozstgp wskaznika rozwoju nie ulegt znaczagcym zmianom, co
nie uprawnia do wyciagania wnioskow dotyczacych zbieznosci $ciezek rozwoju
gmin wojewodztwa podkarpackiego.

Ostatnim elementem rozwazan jest analiza trajektorii $redniej i mediany
taksonomicznego wskaznika rozwoju Hellwiga. Rysunek 4 przedstawia zmiany
sredniej i mediany w analizowanych latach 2007-2012. Rysunek 4 potwierdza
wnioski wynikajgce z analizy sko$nosci. Prowosko$no$¢ sugeruje, ze warto$¢
mediany jest nizsza od wartosci sredniej 1 tak tez jest w calym analizowanym
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okresie. Zauwazy¢ nalezy, ze trajektorie mediany i $redniej sa bardzo podobne.
W latach 2007-2010 zaréwno $rednia jak i mediana zmniejszajg swoje wartoSci,
za$ od roku 2010 nastepuje ich wzrost. Na podkreslenie zastuguje fakt, iz w miare
uplywajacego czasu (szczegolnie w latach 2007-2010) wartosci $redniej i mediany
zblizajg si¢ do siebie, co ma zwiazek z malejacg wartoscig skosnosci.

Rysunek 4. Trajektoria $redniej i mediany taksonomicznej miary rozwoju
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Zrodlo: obliczenia wlasne na podstawie danych GUS

Nie daje to jednak wystarczajacych podstaw do wnioskowania na temat
o-konwergenciji.

Analiza B-konwergencji

Analizy zjawiska B-konwergencji dokonano w oparciu o wyniki estymacji
parametréw rownania (6) metodg MNK. Z metodologicznego punktu widzenia
bardziej odpowiednia metoda estymacji dla tego typu analiz jest uogolniona
metoda momentéw (UMM), z uwagi na to, ze w MNK przyjmuje si¢ restrykcyjne
zatozenia o braku korelacji migdzy zmiennymi objasniajacymi a sktadnikiem
losowym oraz o statej wariancji sktadnikéw losowych. Niemniej, gtownie z uwagi
na niewielka liczbe okresé6w w badaniu, wykorzystano wiasnie MNK.

Oszacowane warto$ci parametrow zestawiono w Tabeli 1.

Tabela 1. Oszacowania rownania konwergencji

Zmienna objasniana | STOPA WZROSTU TAKSONOMICZNEGO WSKAZNIKA ROZWOJU
Metoda estymacji MNK
Typy gmin Wszystkie Miejskie Wiejskie Miejsko-wiejskie
Stata 0,12412 0,03027 0,23997 0,24945
(0,0000) (0,4567) (0,0000) (0,0000)

X. -0,8273 -0,1898 -1,8430 -1,6715

1 (0,0000) (0,1588) (0,0000) (0,0000)
Durbin-Watson 1,8 1,6 1,7 2,6
R? 0,03289 0,02529 0,05867 0,13809
Skorygowane R? 0,033 0,0128 0,05701 0,13226
Liczba obserwacji 800 80 570 150

Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych GUS
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Z danych zaprezentowanych w Tabeli 1 wynika, Zze oszacowania sg istotne
statystycznie. Jedynie w przypadku gmin miejskich oszacowania te nie sa
zadowalajace. W przypadku oszacowan istotnych statystycznie stwierdzi¢ mozna
ze w analizowanym okresie wystapit efekt -konwergencji.

Wyniki estymacji parametrow [B-konwergencji wskazuja, ze najszybciej
konwergencja zachodzit w gminach wiejskich, nastepnie miejsko-wiejskich, zas
najwolniej w grupie wszystkich gmin wojewodztwa podkarpackiego. Statystyka
Durbina-Watsona przyjmuje zadowalajace wartosci, co pozwala na przyjecie
zatozenia o braku autokorelacji skladnika losowego. Zaréwno wspdtczynnik
determinacji jak rowniez jego wartos¢ skorygowana osiagaja niskie wartosci. Jest
to jednak zjawisko dos¢ powszechne w tego typu analizach.

PODSUMOWANIE

Przeprowadzona analiza pozwala na wyciagni¢cie zasadniczego wniosku, ze
w analizowanych latach 2007-2012, wsrod gmin wojewddztwa podkarpackiego
zachodzito zjawisko konwergencji. Analiza o-konwergencji wskazuje, ze zjawisko
to nasilito si¢ od roku 2010. Wydaje si¢, ze nie bez znaczenia jest tu fakt, ze rok
2010 byt rokiem, w ktorym zaczgly pojawiaé si¢ pierwsze efekty realizowania
projektow z wykorzystaniem $rodkéw europejskich. Wiele podkarpackich samo-
rzadéw skorzystato gtownie z Regionalnego Programu Operacyjnego Woje-
wodztwa Podkarpackiego, dzieki czemu modernizowano drogi, budowano sie¢
wodociggowa 1 kanalizacyjna, oczyszczalnie S$ciekow etc. W mys$l zasady
wyroOwnania réznic w poziomie rozwoju, samorzady stabiej rozwinigte miaty
latwiejszy dostgp do funduszy. W efekcie realizacji projektow, gltownie
infrastrukturalnych, gminy stabiej rozwinigte poprawiaty parametry cech
stanowigcych o warto$ci syntetycznej miary rozwoju Hellwiga. W rezultacie
w latach 2007-2012 (a zwlaszcza w latach 2010-2012) zaobserwowano zjawisko
konwergencji. Nalezy rowniez podkresli¢, ze zjawisko B-konwergencji miato
zwigzek z typem gmin. Zwigzek ten mozna okresli¢ w nastepujacy sposob: im
bardziej wiejski charakter gmin, tym szybszy efekt f-konwergenciji.
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ANALYSIS OF DEVELOPMENT CONVERGENCE
OF PODKARPACKIE PROVINCE COMMUNES

Abstract: The main purpose of the paper is to study the occurrence of the
convergence effect of Podkarpackie Province communes economic
development. The study divided the communes in urban, urban-rural and
rural to define in which group of communes convergence effect showed
greater rate. To realization such established purpose of this article it was
necessary to determine the socio-economic development level of the analysed
local government units. The method used in this paper is Hellwig synthetic
development measurement. To analyse the indicator of the socio-economic
development level applied sigma and beta convergence approach. This
method takes into account a number an economic, social, technical and
ecological variables. Research focuses on the period between 2007-2012.

Keywords: regional development, convergence, Hellwig method,
podkarpackie province
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Streszczenie: W artykule przedstawiono rozktad bootstrapowego estymatora
mediany dla proby o nieparzystej liczbie elementow. Wykorzystujac jego
wlasnosci, oszacowano punktowo i przedzialowo mediang dla prob pocho-
dzacych z populacji o wybranych rozktadach o réznej liczebnosci. Przepro-
wadzone badania symulacyjne pokazatly, kiedy lepszym oszacowaniem me-
diany jest mediana estymatora, a kiedy jego wartos¢ oczekiwana. Zbadano
wplyw liczebnosci proby na doktadnos¢ szacunkéw punktowych i przedzia-
lowych.

Stowa kluczowe: bootstrapowy estymator mediany, punktowe i przedziato-
we szacowanie mediany

WPROWADZENIE

W wielu zagadnieniach, nie tylko ekonomicznych, do charakterystyki po-
ziomu badanego zjawiska nie wystarcza $rednia arytmetyczna. Tak jest w przypad-
ku, gdy rozklad cechuje asymetria. Wowczas przydatna jest inna miara $redniej,
czyli mediana. Jesli badacz dysponuje danymi z catej populacji, moze interesujgcy
go parametr np. mediang obliczy¢. W przypadku gdy dostepne sa jedynie informa-
cje z czesci populacji, moze jedynie parametr oszacowac.

Jedng z metod szacowania parametréw jest metoda bootstrapowa, ktorg sto-
suje sig, jesli nie jest znany rozktad cechy w badanej populacji. Warto doda¢, ze
w zastosowaniach praktycznych zwykle rozklady badanych cech nie sg znane
i jedyna informacja jaka dysponujemy jest pobrana proba losowa.

Zaproponowana przez Efrona [Efron 1979] metoda bootstrapowa polega na
wtornym probkowaniu proby oryginalnej (pierwotnej). Jesli metode stosuje sig
w celu szacowania parametréw, dla kazdej proby wtormej wyznaczany jest intere-
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sujacy badacza parametr. Na podstawie zbioru obliczonych dla prob wtoérnych war-
to$ci mozna okresli¢ bootstrapowy rozktad estymatora. Rozklad ten mozna wyko-
rzystac nastgpnie do punktowego lub przedzialowego szacowania parametru.

Podkresli¢ nalezy, ze liczba wszystkich mozliwych prob wtormych jest skon-
czona i towna Nn", gdzie n — jest liczbg elementow proby pierwotnej. Metode bazu-
jaca na wszystkich probach wtornych nazywa si¢ metoda doktadnego bootstrapu’
(exact bootstrap method). Metode doktadnego bootstrapu mozna zastosowaé
w przypadkach gdy n nie jest zbyt duze® lub, jesli znany jest bootstrapowy rozktad
estymatora. W przypadku mediany dla proby o nieparzystej liczbie elementow
»dokltadny” rozktad jej bootstrapowego estymatora jest znany.

Dla proby o nieparzystej liczbie elementéw estymator mediany jest estyma-
torem medianowo-nieobcigzonym [Zielinski 2010]. Jesli wigc mediana estymatora
jest rozna od jego wartosci oczekiwanej nalezy, jako oszacowanie mediany, przy-
ja¢ mediang estymatora, a nie jego warto$¢ oczekiwang. Z drugiej strony wiadomo,
ze granicznym rozktadem mediany z proby o nieparzystej liczbie elementéw jest
rozktad normalny o warto$ci oczekiwanej rownej medianie rozktadu [Domanski
i Pruska 2000]. Z uwagi na symetryczno$¢ rozktadu granicznego, dla prob duzych
zarowno mediana jak i warto$¢ oczekiwana estymatora powinny dawac oszacowa-
nie rownie dobre.

Celem przedstawionych w niniejszym artykule badan bedzie punktowe
i przedziatlowe szacowanie mediany bazujace na rozktadzie estymatora bootstra-
POWeQO.

Szacowanie punktowe ma na celu pordwnanie mediany i wartosci oczekiwa-
nej bootstrapowego estymatora mediany. Rozwazania teoretyczne wskazuja, ze
mediana powinna by¢ oszacowaniem lepszym, natomiast wraz ze wzrostem liczeb-
nos$ci proby réznice pomiedzy nimi powinny by¢ coraz mniejsze.

Dla przedzialowego szacowania mediany granice przedzialu ufno$ci, ze
wzgledu na wlasnos$ci rozktadu estymatora bootstrapowego, moga by¢ z gory wy-
znaczone dla wszystkich prob o zadanej licznosci i zadanego poziomu ufnosci.
Zbadany zostanie wptyw wielkoSci proby na doktadno$¢ oszacowan przedziato-
wych.

Proby wykorzystane do symulacji losowano przy uzyciu generatora liczb
pseudolosowych wbudowanego w program MS Excel. Wszystkie obliczenia wy-
konano z wykorzystaniem jezyka VBA.

! Metoda jest przedstawiona miedzy innymi w pracy Kisielinska J. (2014) Szacowanie
mediany przy uzyciu doktadnej metody bootstrapowej, Metody Ilosciowe w Badaniach
Ekonomicznych. Tom XV, Nr. 3, str. 111-121.

2 Dla wiekszych liczebnosci proby pierwotnej czas potrzebny do wygenerowania wszyst-
kich prob wtornych i obliczenia dla nich interesujacych parametréw moze by¢ bowiem
bardzo dhugi.
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BOOTSTRAPOWY ESTYMATOR MEDIANY DLA PROBY O NIEPA-
RZYSTEJ LICZBIE OBSERWACIJI

Rozwazania prowadzone bgda dla proby prostej X,, X,,..., X, wylosowanej
z populacji o nieznanym rozkladzie F z mediang Mgs. Warto$ci proby oznaczone
zostang jako X;,Xy,..., X, za$ uporzadkowane niemalejaco jako Xy, Xz ,--Xp -
Statystyka pozycyjna o randze k oznaczona zostanie jako X,. Mediang Me
z n-elementowej proby o nieparzystej liczbie elementdw jest jej srodkowy element:

Me = X, (1)
gdzie m= n7+1 jest pozycja mediany.

W metodzie bootstrapowej z proby pierwotnej losowane sg ze zwracaniem
proby wtorne: X, X;,..., X, . Je$li w probie pierwotnej nie byto powtorzen, kazda
ze zmiennych X przyjmowaé moze wartosci ze zbioru {x1 ) S Xn} z jednako-
wym prawdopodobienstwem rownym 1/n.

W préobach wtérnych mediang moze by¢ dowolny element proby pierwotnej.
Jesli bootstrapowy estymator mediany oznaczymy jako X (*m) okreslenie jego roz-
ktadu wymaga obliczenia prawdopodobienstw P()Z(*m) = x(l)), dlal=1,2,...,n. Praw-
dopodobienstwa te mozna wyznaczy¢ w sposob nastepujacy [Maritz i Jarrett 1978,
Efron 1979, Kisielinska 2014, Pekasiewicz 2015]:
dlal=2,...,n-1

- n1-1Y(, =0 ey 1!
PIX: =xp)=> ("] — | [1-—=] >(M|~|[1-—
(i =0) ,Z(;(J)[ n j ( n ) ,- (J)[nj ( nj NE)

dlal=1,n

P(X ) = X)) = JZm(Tj(%jj(nT_ljj

Wzor ten dla I=2,...,n-1 mozna zapisa¢ w prostszej postaci [Maritz i Jarrett 1978]:

3

Il
o

jin
k] n d m
PR =x0)= Ak ,)'z [yr@-y)dy. ©)
() R
Wazng cecha przedstawionego rozktadu jest to, ze prawdopodobienstwa
okreslone wzorem (2) dla poszczeg6lnych wartosci Xy nie zaleza od wartosci

obserwacji wchodzacych w sktad proby. Mowiac inaczej, prawdopodobienstwa te
sa jednakowe dla wszystkich n elementowych prob. Latwo pokaza¢ ponadto, ze:

P(Riny = 40 )= PRy = X010, @
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Warto$¢ oczekiwana rozkladu bootstrapowego estymatora mediany dla proby
0 nieparzystej liczbie obserwacji mozna obliczy¢ ze wzoru:

E(*(m>)=ix@ PR =x) (5)

za$ wariancj¢:
n

VAR (R iy )= 3 ()~ EQR i JF - P(Xisy = 1) (6)

Wartos¢ oczekiwana E()Z;) bedzie rowna medianie z proby pierwotnej je-
dynie® w przypadku proby idealnie symetrycznej wzgledem $rodkowego elementu,
czyli takiej, ktéra spetnia warunek:

Xm) = X1) = Xn-142) ~ X(m) ()

Na wylosowanie reprezentatywnej proby symetrycznej sa szanse jedynie
wowczas, gdy rozktad, dla ktorego pobrano probe jest rozktadem symetrycznym.
Pamicta¢ jednak nalezy, ze mediana jest parametrem interesujacym jedynie dla
rozktadow asymetrycznych.

Znajac rozktad bootstrapowego estymatora mediany mozna zbudowaé prze-
dzialy ufnosci. Poniewaz rozktad ten jest dyskretny, jako granice przedzialu warto
przyjac¢ elementy proby. Dla zadanego poziomu ufnosci 1-¢, lewa granica prze-
dziatu ufnosci Me, dla wszystkich n-elementowych prob o nieparzystej liczbie

2
elementéw bedzie wowczas najwigkszy element X(g), ktory spetnia warunek:

(04
F(x(d))s? (8)

RS

gdzie F jest dystrybuanta estymatora X . Granica prawa przedziatu Me _ nato-
1—

miast bedzie najmniejszy element X, ktory spetnia warunek:
a
F)21-7- 9)

Podkresli¢ nalezy, ze jesli proba nie spetnia warunku (7) przedzialy te beda
asymetryczne wzgledem mediany z proby, a wobec tego jako miar¢ doktadnos$ci
oszacowania lepiej uzywac szerokosci przedziatu, a nie jego potowy.

WYNIKI OBLICZEN

Eksperymenty symulacyjne przeprowadzono dla populacji o sze$ciu rozkta-
dach. Rozktady te oznaczone zostaty jako:
e F(10,7): rozktad F o liczbie stopni swobody licznika 10 i mianownika 7,

¥ Nie mozna oczywiscie wykluczy¢ wylosowania proby niesymetrycznej, dla ktérej media-
na bedzie rowna wartosci oczekiwanej, bedzie to jednak przypadek, a nie reguta.
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o F(5,2): rozktad F o liczbie stopni swobody licznika 5 i mianownika 2,
o CHI(3): rozktad ;(2 o liczbie stopni swobody 3,

e CHI(10): rozktad ;(2 o liczbie stopni swobody 10,

e N(5,1): rozktad normalny,
e N(5,4) : rozktad normalny.

Z kazdej populacji wylosowano po 100 prob o liczebnosciach n = 21, 31, 41,
51,61, 71, 81,91, 101, 111, 121. W celu wiekszej poréwnywalnosci wynikow dla
roznych rozktadow losowano liczby losowe z przedziatu [0,1], ktore traktowano
nastepnie jako dystrybuantg rozktadu. Dla kazdego n obliczono bootstrapowy roz-
ktad mediany, a nastepnie dla wszystkich prob wyznaczono parametry rozktadu:
mediang i warto$¢ oczekiwang oraz przedziaty ufnosci.

Tabela 1. Srednie odleglosci oszacowan mediany od faktycznej mediany rozktadu wyzna-
czone ze 100 prob

F(10,7), Mgs=1,030 F(5,2) , Mgs=1,252 CHI(3) , Mys=2,366
1] d;] Id] d;] Idi] d;]
21 0,059711 0,078324 0,192693 0,304717 0,155731 0,193178
31 0,044853 0,028693 0,078128 0,149936 0,054525 0,082834
41 0,021680 0,031027 0,078977 0,128069 0,054326 0,074151
51 0,015578 0,021089 0,054239 0,086433 0,039551 0,050352
61 0,009630 0,021438 0,037836 0,082665 0,023370 0,052524
71 0,001856 0,009608 0,018773 0,051427 0,001571 0,019940
81 0,001284 0,009143 0,014879 0,046507 0,000635 0,019574
91 0,001247 0,006294 0,016100 0,037439 0,000183 0,012125

101 0,013141 0,014929 0,008399 0,019089 0,034271 0,036979

111 0,002381 0,007478 0,013762 0,034142 0,004663 0,016976

121 0,007537 0,009489 0,026806 0,039185 0,018990 0,022568

CHI(10) , My5=9,342 N(5,1) , Mys=5 N(5,4) , Mgs=5
n I d;] I d] I Id]
21 0,059711 0,078324 0,192693 0,304717 0,155731 0,193178
31 0,044853 0,028693 0,078128 0,149936 0,054525 0,082834
41 0,021680 0,031027 0,078977 0,128069 0,054326 0,074151
51 0,015578 0,021089 0,054239 0,086433 0,039551 0,050352
61 0,009630 0,021438 0,037836 0,082665 0,023370 0,052524
71 0,001856 0,009608 0,018773 0,051427 0,001571 0,019940
81 0,001284 0,009143 0,014879 0,046507 0,000635 0,019574
91 0,001247 0,006294 0,016100 0,037439 0,000183 0,012125

101 0,013141 0,014929 0,008399 0,019089 0,034271 0,036979

111 0,002381 0,007478 0,013762 0,034142 0,004663 0,016976

121 0,007537 0,009489 0,026806 0,039185 0,018990 0,022568

Uwagi: d; - odlegtos¢ mediany estymatora bootstrapowego od mediany rozktadu,
d, - odleglos¢ warto$ci oczekiwanej estymatora bootstrapowego od mediany rozktadu.

Zrodto: badania wlasne
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W Tabeli 1 przedstawione zostaty $rednie odlegloéci oszacowan mediany od
jej faktycznej wartosci, wyznaczone dla szesciu populacji ze 100 prob. Odlegtosé
oznaczong jako d; obliczono dla oszacowania w postaci mediany z prob bootstra-
powych, za$ d, dla oszacowania w postaci wartosci oczekiwanej. Dla rozktadow
asymetrycznych (F(10,7), F(5,2), CHI(3), CHI(10)) mediana byta oszacowaniem
lepszym od wartosci oczekiwanej (jedynie w czterech przypadkach na 44 bylo
przeciwnie). Dla dwoch rozktadow symetrycznych (N(5,1), N(5,4)) lepszym osza-
cowaniem byta zwykle warto$¢ oczekiwana (z wyjatkiem trzech przypadkow na
22).

Poniewaz dla rozktadow asymetrycznych mediana estymatora jest lepszym
oszacowaniem niz warto$¢ oczekiwana, stosowanie wariancji jako miary doktad-
no$ci nie bedzie odpowiednie. Mozna uzy¢ w tym celu odleglosci miedzykwarty-
lowej [Zielinski 2010] lub szerokosci przedziatow ufnosci.

W przypadku prob z populacji o rozktadach F, systematyczne zmniejszanie
odlegtoséci zaobserwowaé mozna dla rozktadu F(10,7) do n = 91, za$ dla rozktadu
F(5,2) do n = 101. Dalsze zwigkszanie proby w niektorych przypadkach daje osza-
cowanie gorsze niz dla proby mniejszej. Najmniejsze réznice migdzy oszacowa-
niem mediany, a jej faktyczng warto$cia uzyskano dla proby 91 elementowej w
przypadku rozktadu F(10,7) i 101 elementowej dla rozktadu F(5,2). Na btedy osza-
cowan wplyw ma wariacja rozktadu populacji. Rozktad F(5,2) ma wigkszg warian-
cje niz rozktad F(10,7), co skutkuje wickszymi btedami (zarowno dla mediany jak
1 wartosci oczekiwane]j bootstrapowego rozktadu estymatora) niemal dla wszyst-
kich liczebnosci prob.

Dla populacji o rozkladzie ¥* najlepsze oszacowanie mediany uzyskano dla
n = 91 w przypadku rozktadu CHI(3) oraz dla n = 111 w przypadku rozktadu
CHI(10). Zwigkszanie liczebnosci proby w poczatkowym zakresie n skutkowato
zmniejszaniem bledow. Dla wyzszych wartosci n oszacowania byly w niektorych
przypadkach gorsze niz dla n mniejszych. Rozktad CHI(10) ma wigkszg wariancje
niz CHI(3) i oszacowanie byly dla niego zwykle gorsze (z wyjatkiem n = 101
i 111).

Najlepsze oszacowanie mediany dla obydwu populacji o rozktadzie normal-
nym uzyskano dla n = 111. Btedy oszacowan dla n=121 byty w niektorych przy-
padkach wigksze nawet kilkukrotnie. Podobnie jak w przypadku populacji o roz-
ktadach asymetrycznych, bledy oszacowan byly wigksze dla populacji o wigkszej
wariancji.

Wazrost btedéw oszacowan mediany rozktadu wraz ze wzrostem liczebno$ci
proby (dla wigkszych n) stoi w sprzecznosci z teorig i wynika z btedow numerycz-
nych wystepujacych podczas obliczania prawdopodobienstw zgodnie ze wzorem
(2) dla wickszych prob. Bledy te wystepujg mimo zastosowania w programie kom-
puterowym podwojnej precyzji dla zmiennych rzeczywistych. Oznacza to, ze
zwickszanie liczebno$ci proby, przy aktualnej doktadnosci komputeréw nieko-
niecznie musi prowadzi¢ do zwigkszania doktadnos$ci szacunku.
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Wpltyw wielko$ci proby na réznice pomigdzy mediang i wartoscig oczeki-
wang estymatora bootstrapowego dla prob wylosowanych z populacji o rozktadach
F, x*i normalnym przedstawiono na Rysunkach 1, 2 i 3. Odlegtosci te obliczono
jako réznice pomiedzy warto§ciami $rednimi wyznaczonymi ze 100 prob.

W przypadku prob z populacji o rozktadach F, mozna zaobserwowac niemal
systematyczne zmniejszanie réznic migdzy mediang i warto$cia oczekiwanag.
Zmniejszanie r6znic wystepuje takze w przypadku rozktadu x° cho¢ nie jest juz
systematyczne. Dla prob z populacji o rozktadach normalnych wielko$¢ proby nie
wplywa na analizowane roznice.

Roznice pomigdzy mediang i warto$cig oczekiwang estymatora bootstrapo-
wego sa wigksze dla prob wylosowanych z populacji o wigkszej wariancji w przy-
padku rozktadéw F i normalnych. Dla rozktadu y? takiej prawidtowosci nie zaob-
serwowano.

Rysunek 1. Warto$ci bezwzgledne roznic pomiedzy mediang i warto$cig oczekiwang boot-
strapowego estymatora mediany dla préb z populacji o rozktadach F

0,12

o1 N\

0,08 \\
0,06 \
A\
0,04
NS \
0,02 s=o=C

20 31 41 51 61 71 81 91 101 111 121
-=-=-=F(10,7)

Zrodto: badania wiasne
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Rysunek 2. Warto$ci bezwzgledne réznic pomigdzy mediang i wartoscig oczekiwana boot-
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Zrodto: badania wiasne

Rysunek 3. Wartos$ci bezwzgledne roznic pomiedzy mediang i warto$cia oczekiwang boot-
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Znajac rozktad bootstrapowego estymatora mediany mozna wyznaczy¢
przedziaty ufnosci. Granice przedziatdéw spelnia¢c musza warunki (8) i (9).
Poniewaz prawdopodobienstwa poszczegdlnych realizacji estymatora sg jednako-
we dla wszystkich préb o zadanej liczebno$ci, granice te wyznaczaja elementy
proby o okreslonej pozycji w uporzadkowanej probie. W Tabeli 2 podano pozycje
granic dla poziomu ufnosci 1-a = 0,95 dla proéb liczacych n = 21, 31, 41, 51, 61,
71, 81, 91, 101, 111 i 121. Podkresli¢ nalezy, ze w przypadku stosowania metody
percentyli przedstawionej miedzy innymi w [Pekasiewicz 2015] losowanie prob
wtornych nie jest potrzebne do szacowania mediany i innych kwantyli.

Na Rysunku 4 przedstawiono wptyw wielkosci proby na srednig szeroko$¢

przedziatéw ufnosci dla 1-a = 0,95 dla badanych szes$ciu rozktadow wyznaczong
ze 100 prob.

Szeroko$¢ przedziatow ufnosci zmniejsza si¢ niemal rownomiernie wraz ze
wzrostem liczebnosci proby. Pozwala to wnioskowaé, ze dla mniejszych i wigk-
szych elementow proby (odpowiadajacych dystrybuancie na poziomie 0,05 i 0,95)
rozktad obliczony jest z mniejszymi bledami numerycznymi niz dla obserwacji
srodkowych.

Wariancja rozktadu w populacji wptywa na szerokosci przedziatdéw ufnosci.
Im wicksza wariancja, tym przedzialy sa oczywiscie szersze. Najszersze przedziaty
obserwujemy dla przypadku rozktadu CHI(10), a nastepnie kolejno dla rozktadow
N(5,4), CHI(3), F(5,2), N(5,1) i F(10,7).

Tabela 2. Numery obserwacji bedace granicami przedziatow ufnosci dla 1-o. = 0,95

n|21 |31 |41 |51 |61 (71 (81 |91 |101 |111 |121

Ne | 6|11 |15 [19 |24 |28 |33 |37 | 42 | 46 | 51

Ng |16 |21 |21 |33 |38 |44 |49 |55 | 60 | 66 | 71

Uwagi: nq) — pozycja lewej granicy przedzialu ufnosci,
n(g) - pozycja prawej granicy przedziatu ufnosci.

Zrodto: badania wiasne
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Rysunek 4. Wptyw wielkosci proby na $rednig szeroko$¢ przedziatow ufnosci
dlal-a=0,95

21

41 61 81 101
— F(10,7) = =F(52) - = =CHI(3)

==== CHI(10) -« N(5,1) N(5,4)
Zrodlo: badania wlasne

PODSUMOWANIA

Przeprowadzone badania pozwalaja na wyciggnigcie nast¢pujacych wnio-
skow:

e W przypadku punktowego szacowania mediany, dla préb z populacji o wzig-
tych pod uwage rozktadach asymetrycznych, mediana bootsrapowego estymato-
ra mediany jest oszacowaniem lepszym niz warto$¢ oczekiwana. Jest to zgodne
z teorig, poniewaz mediana jest estymatorem medianowo-nieobcigzonym. Dla
rozktadow symetrycznych (normalnych) lepszym oszacowaniem okazala sie
warto$¢ oczekiwana. Wraz ze wzrostem liczebnosci proby réznice pomigdzy
mediang i warto$cig oczekiwang estymatora bootstarpowego malaty dla prob ze
wszystkich populacji.

e Zwigkszanie liczebnosci proby w zakresie poczatkowych wartosci n prowadzito
do lepszych oszacowan mediany. Dla wigkszych n natomiast wzrost liczebnos$ci
proby w wielu przypadkach prowadzil do zwigkszania btedow. Jest to prawdo-
podobnie skutkiem bledow numerycznych podczas obliczania prawdopodo-
bienstw dla poszczegodlnych realizacji estymatora dla wigkszych prob. Przy ak-
tualnej doktadnosci komputeréw wzrost liczebnosci proby niekoniecznie musi
prowadzi¢ do zwigkszania doktadnosci szacunku.
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e Poniewaz prawdopodobienstwa poszczegdlnych realizacji bootstrapowego es-
tymatora mediany zaleza jedynie od liczebnosci proby, pozycje granic przedzia-
16w ufnosci sa jednakowe dla wszystkich prob o zadanej liczebnosci. Z tego tez
wzgledu losowanie prob wtérnych do ich wyznaczania nie jest potrzebne.

e Dla zadanego poziomu ufnosci szerokosci przedzialow ufnosci zmniejszaja si¢
wraz ze wzrostem liczebnosci proby.

BIBLIOGRAFIA

Efron B.(1979) Bootstrap methods: another look at the jackknife, The Annals of Statistics,
Vol. 7, No. 1, 1-26.

Domanski C., Pruska K. (2000) Nieklasyczne metody statystyczne, Polskie Wydawnictwo
Ekonomiczne, Warszawa.

Kisielinska J. (2014) Szacowanie mediany przy uzyciu doktadnej metody bootstrapowe;j,
Metody Ilosciowe w Badaniach Ekonomicznych. Tom XV, Nr. 3, str. 111-121.

Maritz J. S., Jarrett R. G. (1978) A note on estimating the variance of the sample median,
Journal of the American Statistical Association, Vol. 73, No. 361, 194-196.

Pekasiewicz D. (2015) Statystyki pozycyjne w procedurach estymacji i ich zastosowania
w badaniach ekonomicznych, Wydawnictwo Uniwersytetu L.odzkiego.

Zielinski R. (2010) O $redniej arytmetycznej i medianie. Matematyka Stosowana, Tom
XI/52. http://www.matstos.pjwstk.edu.pl/noll/noll_zielinski.pdf

MEDIAN BOOTSTRAP ESTIMATOR FOR AN ODD SAMPLE

Abstract: The article presents the distribution of the median bootstrap esti-
mator for the sample with an odd number of elements. Using its properties,
made point and interval estimation of median for samples taken from a popu-
lation of selected distributions of different sizes. The conducted simulation
studies have shown, when the median of estimator is a better estimate, and
when its expected value. It was examined the impact of sample size on the
accuracy of point estimates and intervals.

Keywords: bootstrap median estimator, point and interval estimation of me-
dian
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Streszczenie: W pracy zostala oméwiona problematyka oceny stabilnosci
rankingu przed jego upublicznieniem na przykladzie oceny zanieczyszczenia
srodowiska w Polsce w ujeciu regionalnym. Zostala zaproponowana
procedura oceny stabilnosci przy wykorzystaniu miary zréoznicowania zbioru
wektorow. Praca ta jest pewnym uzupelieniem wynikow i dyskusji
uzyskanych przez [Kukuta 2014].

Stowa kluczowe: ranking, wskaznik zréznicowania, wskaznik syntetyczny,
gradacyjna analiza danych, program GradeStat

WSTEP

Wplyw dzialalnosci cztowieka na stan Srodowiska aktualnie jest coraz
czesciej przedmiotem wielu ocen i pordéwnan. Rejestrowane i udostgpniane
publicznie dane pozwalaja badaczom na poréwnania pomiedzy roéznymi
jednostkami terytorialnymi zarowno w kraju jak i na $wiecie. Do poroéwnan
wykorzystywane sg zazwyczaj standardowe narzedzia Wielowymiarowej Analizy
Porownawczej (WAP). Narzedzia te sg prezentowane szeroko takze w polskiej
literaturze (por. np. [Kukuta 2000], [Zelias 2000], [Malina 2004], [Mtodak 2006],
[Gatnar, Walesiak 2009]). Przy uzyciu tych narzedzi budowane sa rankingi,
obszar6éw, ktore po udostgpnieniu szerszemu odbiorcy czasami wywotuja dyskusje
dotyczace przedstawianego uporzadkowania/rankingu. Zazwyczaj powodowane sg
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one faktem, iz tworcy rankingu nie sprawdzaja jego stabilnosci. A przeciez przy
budowie poréwnan jest wiele miejsca na subiektywizm. Co wigcej powszechnosé
automatyzacji systeméw raportowych powoduje, ze wiele rankingdw powstaje bez
udziatu doswiadczonego analityka.

Celem niniejszej pracy jest przedstawienie jak przy wykorzystaniu
podstawowych narzedzi WAP mozna ustrzec si¢ przed zaprezentowaniem
rankingu, ktory przy ustalonym zestawie przyjetych zmiennych moze by¢ uznany
za dyskusyjny. Zatem mozna przyja¢, ze zawarte w tej pracy rozwazania sg
w pewnym sensie kontynuacja pracy profesora Karola Kukuty [Kukuta 2014].
Nalezy podkresli¢ iz zagadnienie to jest szczegélnie istotne, gdyz obecnie
wystepuje Czesto automatyczne raportowanie w ramach roznych systeméow
informacyjnych, ktére w przypadku mato lub $rednio krytycznych odbiorcéw moze
nawet wprowadza¢ w btad. Aby lepiej przedstawi¢ problemy, ktore stoja przed
analitykiem budujacym ranking, rozpatrzmy pewien ,przerysowany” sztuczny
przyktad, ktory zostanie zaprezentowany w nastgpnej sekcji.

PRZYKELAD WPROWADZAJACY

W Tabeli 1 zamieszczono przyktad obejmujacy 5 zmiennych i 8 obiektow.
Wartosci zmiennych X1,...,X5 zostaly tak dobrane, aby zilustrowac kilka
probleméw pojawiajacych si¢ przed analitykiem jednocze$nie. Zmienne posiadaja
rozne zakresy warto$ci, warto$¢ odstajagcg (nietypowa) oraz zroznicowanie
warto$ci niektérych z nich mierzone wspoétczynnikiem zmiennosci V (iloraz
odchylenia standardowego do wartos$ci $redniej) jest bardzo mate.

Przystepujac do konstrukcji rankingu analityk dysponujacy wybranym
zestawem stymulant, jesli to ma miejsce w zautomatyzowanym systemie
raportowo-informacyjnym, kieruje si¢ zazwyczaj nastgpujacymi przestankami przy
budowie wskaznika syntetycznego:

e nalezy wyeliminowac zmienne quasi-state,

e warto$ci poszczegdlnych zmiennych nalezy sprowadzi¢ do poréwnywalnosci
poprzez proces normowania,

o ustali¢ wagi poszczegolnych zmiennych zgodnie ze wskazaniem ekspertow lub
w oparciu o wskazania ogolne (np. [Mtodak 2006], [Betti, Soldi, Talev 2015]).

W literaturze wskazuje si¢, ze jesli nie ma bezposrednich merytorycznych
wskazan dla wag, to te najprostsze wskazowki ograniczaja si¢ do nastgpujacych:
e wszystkie zmienne majg jednakowe wagi,
e wagi sg proporcjonalne do warto$ci wspotczynnikéw zmiennosci dla zmiennych
oryginalnych,
e wagi sg proporcjonalne do warto$ci Wskaznikow zréznicowania/zmiennosci dla
zmiennych przeksztatconych za pomoca przeksztatcenia normalizacyjnego,
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e wagi proporcjonalne do odwrotnosci sum wartosci bezwzglednych wspot-
czynnikéw w wierszu macierzy korelacji pomigdzy wybranymi do badania
stymulantami,

e wagi proporcjonalne do iloczynu warto$ci wag ustalonych dwoma powyzszymi
metodami.

Ta ostatnia procedura ustalania wag w wersji uszczegotowionej zostata szerzej
opisana m. in. w pracach ([Betti, Verma 1999], [Panek 2011], [Betti, Soldi, Talev
2015]). Zostata ona oficjalnie przyjeta przez Eurostat [2002] w pomiarze ubdstwa
oraz wykluczenia spolecznego. Zaleta tej procedury jest to, iz uwzglednia ona
problem redundancji (tzn. nie powiela tych samych informacji zawartych
w roznych czastkowych wskaznikach w danym wymiarze) oraz przypisuje
mniejszg wage tym wskaznikom czastkowym, ktore charakteryzuja si¢ niewielkg
zmiennoscia,

Tabela 1. Sztuczny przykiad prezentujacy 5 stymulant dla 8-miu obiektow w ujeciu nomi-
nalnym (zmienne X1, ...,X5) oraz po unitaryzacji zerowanej (zmienne Z1,...,Z5)

Obiekty X1 X2 X3 X4 X5 Z1 z2 Z3 z4 z5
001 15,13 | 149,17|751,48 | 31,00 |2009,00 | 0,077 | 0,933 | 0,475 | 1,000 | 0571
002 14,00 | 154,15 | 751,10 | 26,00 |2013,00 | 0,061 | 1,000 | 0,000 | 0500 | 0,857
003 13,60 | 14561 | 751,90 | 25,00 |2011,00 | 0,055 | 0,885 | 1,000 | 0,400 | 0,714
004 10,60 | 124,46 | 751,70 | 28,00 |2007,00 | 0,013 | 0,600 | 0,750 | 0,700 | 0,429
005 11,50 | 115,61 | 751,65 | 30,00 |2015,00 | 0,026 | 0,480 | 0,687 | 0,900 | 1,000
006 9,70 | 106,23 | 751,60 | 24,00 |2003,00 | 0,000 | 0,354 | 0,625 | 0,300 | 0,143
007 12,40 97,73 | 751,75 | 27,00 |2005,00 | 0,038 | 0,239 | 0,813 | 0,600 | 0,286
008 80,00 80,00 | 751,20 | 21,00 |2001,00 | 1,000 | 0,000 | 0,125 | 0,000 | 0,000
maximum 80,00/ 154,15| 751,90 31,00/ 201500/ 1,000/ 1,000 1,000 1,000 1,000
minimum 9,70/ 80,00] 751,10| 21,00/ 2001,00] 0,000 0,000 0,000/ 0,000 0,000
érednia 20,87| 121,62| 75155| 26,50/ 2008,00] 0,159 0,561 0559 0550/ 0,500
odch. stand. 2241 24,94 0,26 3,04 458 0319] 0,336 0321| 0,304| 0,327
\Y 1,074 0,205 0,000/ 0,115/ 0,002 2,007 0599 0574 0553] 0,655
max-min 70,30 74,15 0,80 10,00] 14,00 1,000 1,000/ 1,000 1,000/ 1,000
max/min 8,247 1,927 1,001 1,476 1,007 X X X X X
kwartyl 1 10,83| 99,86| 751,27| 24,25| 200350 0,016]/ 0,268/ 0,213 0325 0,179
kwartyl 3 14,85\ 148728| 751,74| 29,50| 2012,50| 0,073| 0921| 0,797| 0,850/ 0,821
IQR=Kw3 - 402 4843 0,47 5,25 9,00 0,057 0,653 0584 0525 0,643

Zrbdlo: opracowanie wlasne

Zauwazmy iz w przypadku gdy uzyjemy wag proporcjonalnych do wspolczyn-
nikow zmiennos$ci dla danych oryginalnych, to mamy do czynienia z sytuacjg mar-
ginalizacji tych zmiennych, ktére maja mate wspotczynniki zmiennosci. W celu
ilustracji wplywu poszczeg6élnych dziatan na wartosci wskaznika syntetycznego
oraz na ranking obiektow, w Tabeli 2 zamieszczono wartosci 5-ciu wskaznikow
otrzymanych w oparciu o warto$ci zmiennych Z1,..., Z5 z Tabeli 1, odpowiednio:
dla wag jednakowych (W1), dla wag proporcjonalnych do wspdtczynnikow
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zmiennos$ci dla X1,..., X5 (W2), dla wag proporcjonalnych do wspdtczynnikow
zmiennos$ci dla Z1,..., Z5 (W3), dla wag wyznaczonych w oparciu o macierz
korelacji (W4) oraz W5 wykorzystujacy wagi proporcjonalne do iloczynoéw wag
uzytych do stworzenia W3 i W4. Natomiast w Tabeli 3 umieszczono analogiczne
warto$ci wskaznikow dla danych roznigcych si¢ od zawartych w Tabeli 1 jedna
wartoscig. Jest to warto$¢ zmiennej X1 dla obiektu 008, ktorej wartos¢ zmieniono
na wartos¢ progu 6 - po przekroczeniu ktorego wartosci sg oznaczane jako
nietypowe. Wartos¢ @wyliczono wedtug wzoru:

6=0,+15-(q,-9,) (1)
gdzie q; i g3 oznaczaja odpowiednio kwartyl pierwszy i trzeci rozktadu wartosci
analizowanej zmiennej. Otrzymana warto$¢ 20,88 jest nadal najwyzsza, ale
W procesie unitaryzacji nie powoduje tak duzego jak warto$¢ oryginalna zanizenia
wartosci Z1 dla pozostatych obiektow (poza O08), co znaczaco wpltywa na wartos¢
wskaznikow syntetycznych. Szczegélnie jest to widoczne przy analizie wartosci
wskaznika W2, ktory praktycznie nie wykorzystuje (z uwagi na wielko$¢ wag)
informacji o wartosciach zmiennych X3 i X5 (wspotczynniki zmiennoS$ci
nieznacznie wicksze od zera) i mocno przewaza informacje o wartosciach X1
(duza warto$¢ wspotczynnika zmiennosci dla X1 z uwagi na warto$¢ odstajacg).

Tabela 2. Warto$ci wskaznikow syntetycznych i ranking obiektéw dla danych z Tabeli 1

Obiekty | W1 | W2 | W3 | W4 | W5 | RW1|RW2 | RW3 | RW4 | RW5
001 0,611 | 0,280 | 0,436 | 0,608 | 0,456
002 0,484 | 0,236 | 0,355 | 0,449 | 0,348
003 0,611 0,207 | 0,434 | 0,664 | 0,494
004 0,498 | 0,156 | 0,338 | 0,532 | 0,382
005 0,619 | 0,166 | 0,430 | 0,633 | 0,464
006 0,284 10,077 /0,189 | 0,324 | 0,229
007 0,395|0,115 | 0,275 0,440 | 0,321
008 0,225]0,769 | 0,474 | 0,200 | 0,424

Zrodto: opracowanie wlasne

o|o|~N|R |~ w|o|N
R~jo|loo|s|w|r
RNjo|slo|w|o|n
o|lo|~N|N|A|F o w
Ao |Nv|o o |w

Tabela 3. Wartosci wskaznikow syntetycznych i ranking obiektow dla danych z Tabeli 1
po zmianie wartosci zmiennej X1 dla O08 z 80 na 20,88

Obiekty | W1 | W2 | W3 | W4 | W5 | RW1|RW2 | RW3 | RW4 | RW5
001 0,693]0,753 0,671 | 0,677 | 0,658
002 0,548 | 0,633 | 0,545 | 0,518 | 0,518
003 0,670 0,556 | 0,645 | 0,695 | 0,669
004 0,512]0,397 | 0,470 | 0,523 | 0,482
005 0,646 | 0,431 | 0,608 | 0,637 | 0,601
006 0,284 | 0,190 | 0,256 | 0,306 | 0,276
007 0,436 0,314 | 0,412 0,454 | 0,429
008 0,225 0,429 | 0,289 | 0,225 | 0,287

o|lo|N|lw|lo|Nn| s
vl|N|o|bo|w|N|-
~N|o|o|wlo|N s
olo|~N|lw|s|k|o|N
~N|o|o|w|a|k |~

Zrbdlo: opracowanie wlasne
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Ten przyklad pokazuje, iz w raportowaniu powinno si¢ pokazywaé oprdcz
rankingu i warto$ci wskaznika syntetycznego, takze informacje o stabilnosci
dokonanej oceny. Jako miary stabilnosci oceny rankingu mozna uzy¢ jednej z wie-
lu dostgpnych w literaturze miar zréznicowania zbioru wektorow (zbiorow wielo-
wymiarowych). Najlepiej, aby warto$ci tej miary byly z przedziatu [0;1]. W tym
przypadku pomiar ten zilustrowano przy wykorzystaniu wskaznika 7y, ktory
wykorzystuje warto$ci wskaznika zréznicowania arp.,. Wskazniki te naleza do
instrumentarium  tzw. gradacyjnej analizy danych (por. [Szczesny 2002],
[Kowalczyk i inni 2004], [Borkowski i inni 2008], [Binderman i inni 2014]).

Aby przyblizy¢ stosowane pojecia wprowadzimy nastgpujace oznaczenia, niech:

X:(Xl,...,Xn) i y=(y1,...,yn) beda dwoma strukturami tzn. X,Y; 20 oraz

Zn:xi :Zn: y, =1. Przy tych oznaczeniach krzywa faczaca punkty:

i=1 i=1

(0500 06, 1) 06 X5y, + ¥ ) (3 oty 4ty )= (151)
nazywa si¢ zwykle krzywa zroznicowania struktury y wzgledem struktury x

i oznacza symbolem C, ... Krzywa ta jest wykresem pewnej funkcji ciagle]

Cpy.x “[0:1] = [0:1] . Wskaznik zroznicowania struktury y wzgledem struktury X

mozna okresli¢ jako:
1
ar(y:x)=ar(Cp)=1- 2[Cpy ()t 2
0
Latwo zauwazy¢, iz warto$¢ tego wskaznika zalezy od uporzadkowania
wspotrzednych. W wielu przypadkach praktycznych nie ma zadanej ustalonej
kolejnosci wspotrzednych i w zwigzku z tym zamiast wskaznika ar uzywa sig¢
wskaznika arp. , ktory przyjmuje najwigkszg warto§¢ ar dla wszystkich
mozliwych ustawien wspotrzednych pary struktur y i X. Najwieksza wartos¢ jest
przyjmowana przy ustawieniu wspomnianych par wedlug warto$ci ilorazow yi/X;
(por. [Kowalczyk i inni 2004]). Natomiast do oceny zréznicowania zbioru
wektorow {W4,...,.W,}, zktorych kazdy ma wspotrzedne rowne wartosciom
odpowiedniego wskaznika syntetycznego W; (i=1,...,k) okreslonego na obiektach
Oy, ..., On uzyjemy formuty:

un Wer W) = (20 D A 06, ) )

gdzie: W, = (Wi, Wiy, W, ) = (W (Gy),.... W, (G,)), |Vvi|:Zn:Wi(OS)!

ZLWi(Ol),...,Wi(O”)} dlai=1...k
L wi T W
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W przypadku danych zamieszczonych w Tabelach 2 i 3, wartosci wskaznika
okreslonego wzorem (3) wynosza odpowiednio 0,196 oraz 0,077. Obliczenia
wartosci  mozna  wykona¢  przy  pomocy  programu GradeStat
(http://gradestat.ipipan.waw.pl/). Mozna postuzy¢ si¢ réwniez inng miarg nie-
podobienstwa wektoréw, a mianowicie wstawi¢ w miejsce wskaznika arp., We
wzorze (3) inng miar¢ niepodobienstwa/odlegtosci. Na przyktad gdyby$Smy
postuzyli si¢ zamiast ary,, miarg:

:=05-(1— plW,, W, )u, (4)
gdzie: p(V\/i ,Wj) oznacza wspotczynnik korelacji Pearsona pomiedzy i-tym i j-tym

wskaznikiem syntetycznym, to otrzymaliby$my odpowiednio wartosci 0,308 i 0,62.
W obu przypadkach widoczny jest wyrazny spadek zréznicowania po
zastosowaniu zmiany sposobu normowania zmiennych, polegajacego na
specjalnym potraktowaniu elementu odstajacego. Oznacza to, iz po tym zabiegu
uporzadkowania mniej si¢ roznig miedzy sobg. W Tabeli 4 zamieszczono
zroznicowanie wartosci utworzonych 5-ciu wskaznikéw syntetycznych miedzy
sobg. Latwo zauwazy¢ iz wskaznik W, wyraznie rdzni si¢ od pozostatych. Ma to
miejsce zarowno w przypadku gdy nie dokonali$my modyfikacji normowania jak
i po modyfikacji. Przyczyna tego stanu rzeczy jest przyjecie do budowy wag
wskaznika zmiennos$ci V dla zmiennych oryginalnych, co w praktyce oznacza
wyeliminowanie w dalszej analizie zmiennych X3 i X5 (wagi sg bardzo mate).

Tabela 4. Macierze wskaznikOw zroznicowania armg, dla wektorOw wartosci wskaznikow
syntetycznych odpowiednio z Tabel 21 3

X1 X2 X3 Xq X5 X1 X2 X3 Xa X5

X; |0 0,40|0,11|0,04| 0,09 X; |0 0,16 0,03 |0,02|0,03
X, 10,40]0 0,2810,42 0,32 X, [0,16|0 0,13]0,17 0,14
X3 10,110,280 0,15 0,05 X3 [0,03]0,13|0 0,05|0,02
X; 10,0410,42/0,15|0 0,10 X; 10,02]0,17/0,05|0 0,03
xs 10,09]0,32/0,05/0,10|0 Xxs |0,03]0,14/0,02|0,03|0

Zrédto: opracowanie wlasne

Zatem naturalnym postepowaniem wydaje sie eliminacja wskaznika W,. Po
wyeliminowaniu W, notujemy duzy procentowy spadek wartosci wskaznika zyys
gdy dokonujemy modyfikacji normowania, kiedy przyjmuje on odpowiednio
warto$ci 0,090 i 0,028. Reasumujgc, mata wartos¢ wskaznika zréznicowania,
a dokladniej jego wrazliwo$¢ na problem neutralizacji (“usuwania”) elementow
odstajacych oraz ewentualnych nietypowych wskaznikow syntetycznych, wydaje
si¢ by¢ dobrym ostrzezeniem przed publikowaniem dyskusyjnego rankingu.
Szczegodlnie, gdy jego konsekwencje w sytuacjach praktycznych moga by¢ nie-
przyjemne, jak na przyktad w systemie podziatu funduszu premiowego pomig¢dzy
jednostki biznesowe w duzej korporacji, badz przy podziale Srodkéw budzetowych
pomigdzy jednostki samorzadowe itp. Zilustrujemy uzyteczno$¢ zastosowania ta-
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kiej miary w przypadku danych rzeczywistych zawartych w artykule prof. Kukuty
[Kukuta 2014].

WYNIKI BADAN

W pracy [Kukuta 2014] do budowy rankingu wojewodztw ze wzgledu na
stopien zanieczyszczenia Srodowiska wykorzystano nastepujace 7 cech diagnos-
tycznych: X, - nieoczyszczone $cieki przemystowe i komunalne odprowadzone do
wod lub do ziemi w m%100 km?, X, - emisja zanieczyszczen pytowych z zaktadow
szczegblnie ucigzliwych dla $rodowiska w t/100 km?, X5 - emisja zanieczyszczen
gazowych z zakladow szczegdlnie uciazliwych dla srodowiska w /100 km? X, -
udziat powierzchni gruntow zdewastowanych i zdegradowanych (wymagajacych
rekultywacji) w ogoélnej powierzchni wojewodztwa w %, Xs - emisja otowiu
z zaktadow szczegolnie uciazliwych dla srodowiska w g/100 km?, Xg - emisja rteci
z zaktadow szczegolnie uciazliwych dla srodowiska w g/100 km? X; - wielkosé
odpadéw komunalnych wytworzonych i niezabezpieczonych w kg/osobe.

Mozna podjaé probe pokazania wrazliwosci uporzadkowania wojewodztw
ze wzgledu na nietypowe wartosci badanych zmiennych (patrz Tabela 5). Warto$ci
zmiennych dla wygody powtorzono za pracg [Kukuta 2014]. W ostatnich 3-ech
wierszach zamieszczono wartosci wspotczynnikéw zmiennoéci oraz dolng i gorng
granice dzielagce wartosci typowe od nietypowych. Gorng granicg wyznaczono
wedhlug wzoru (1), a wartosci nietypowe wyrdzniono w tresci tabeli:

Tabela 5. Warto$ci zmiennych X;-X;

Wojewddztwo X1 X2 X3 X4 X5 X6 X7
dolnos$laskie 31,58 19,48 | 80,41| 4,05| 22490 582 54
kujawsko-pomorskie | 15,58 11,67 | 47,05| 251 1246 384 59
lubelskie 0,80 8,35| 21,20| 1,25 2464 299 73
lubuskie 3,57 8,31| 1469| 1,16 93 43 48
16dzkie 12,08 18,94 | 224,18 | 2,63 285 1603 105
matopolskie 30,96 25,88 | 69,69 2,59 2720 356 88
mazowieckie 71,99 1298 | 78,30 1,15 2351 1108 102
opolskie 89,25 22,71 1133,80| 3,07 2072 2773 49
podkarpackie 5,04 9,51| 18,83| 0,95 824 235 28
podlaskie 0,25 4,55 7,33 1,39 163 1511 89
pomorskie 2,73 1517 | 37,69| 1,67 486 421 48
Slaskie 532,71 85,66 | 331,19 3,91 | 289198 3116 32
Swietokrzyskie 204,94 23,15|108,39| 2,92 | 4329 632 38
warminsko-mazurskie| 2,48 4,90 6,26 1,97 4 4 86
wielkopolskie 2,68 15,56 | 56,15| 3,29 660 3758 44
zachodniopomorskie 3,93 11,35 | 40,35| 1,32 175 502 39
granica dolna -55,73 -7,38| -79,59| -1,19| -3148,25| -1446,63| -22,88
granica gorna 100,13 36,89 | 187,60 5,45 5933,75| 3322,38| 152,13
Wsp. zmiennosci V 2,09 0,99 1,06 0,44 3,38 1,04 0,40

Zrodto: opracowanie whasne na podstawie [Kukuta 2014]
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Tak jak opisano w poprzedniej rozdziale po normalizacji dokonanej technikg
unitaryzacji zerowanej tworzymy cztery wskazniki syntetyczne W;-W, wyko-
rzystujac odpowiednio: wagi jednakowe (1/7), proporcjonalne do wartosci wspot-
czynnikoOw zmienno$ci zmiennych po unitaryzacji zerowanej, proporcjonalne do
odwrotnos$ci sumy wspotczynnikow korelacji z macierzy korelacji oraz do
iloczynu tych dwu ostatnich wag. Wartosci tych wspotczynnikow zamieszczono
w Tabeli 6. Dodatkowo aby sprawdzi¢ stabilno$¢ zostala dokonana normalizacja
wten sposob, iz dla najwigkszej wartosci odstajacej przyjeto warto$¢ réwng
granicy dla najwickszej wartosci oraz o 5 jednostek mniejsza warto$¢ dla drugiej
mniejszej co do wielkosci warto$ci odstajacej, aby zachowaé uporzadkowanie
warto$ci. Otrzymane wskazniki syntetyczne dla tak zmodyfikowanych danych
oznaczono symbolami WN;-WN, i réwniez podano w Tabeli 6. Zrdznicowanie
warto$ci wskaznikow W;-W, i WN;-WN, mierzone wedtug wzoru (3) wynosi
odpowiednio 0,120 oraz 0,064, co wskazuje iz moga zaj$¢ spore zmiany
w uporzadkowaniu wojewodztw. Uzyskane rangi zawiera w Tabela 7, ktora poka-
zuje duzy wptyw wprowadzonej modyfikacji normowania na miejsce w rankingu
w przypadku wojewodztw wielkopolskiego i $wigtokrzyskiego. W przypadku
pozostatych wojewddztw roznice sg niewielkie. Mata wartos¢ wskaznika 0,064
wskazuje na stabilno$¢ sporzadzonych rankingdéw RN1-RN4. Gdy nie ma wskazan
ekspertow co do wag poszczegdlnych wskaznikow czastkowych, to nalezaloby —
naszym zdaniem — wybra¢ ranking RN4, bo wybrane wagi uwzgledniajg zarowno
korelacje pomiedzy wskaznikami czastkowymi, jak i ich zmiennos¢.

Tabela 6. Wartoéci zmiennych X1-X7

Wojewddztwo W1l | W2 | W3 | W4 | WN1|WN2| WN3 | WN4
dolno$laskie 0,291 10,197 | 0,311 | 0,217 {0,528 | 0,517 | 0,495 | 0,490
kujawsko-pomorskie 0,179 10,107 | 0,213 | 0,132 [ 0,261 | 0,244 | 0,276 | 0,257
lubelskie 0,123 10,070 {0,177 | 0,104 {0,198 | 0,185 | 0,250 | 0,228
lubuskie 0,060 | 0,034 | 0,082 | 0,049 0,079 | 0,068 | 0,100 | 0,087
todzkie 0,406 | 0,253 | 0,485 | 0,313 {0,515 | 0,472 | 0,577 | 0,527
malopolskie 0,275]0,172 {0,336 | 0,214 | 0,456 | 0,427 | 0,487 | 0,453
mazowieckie 0,255 10,168 | 0,339 | 0,223 {0,447 | 0,457 | 0,516 | 0,511
opolskie 0,355 10,250 {0,369 | 0,272 {0,614 | 0,635 | 0,573 | 0,600
podkarpackie 0,025 | 0,021 | 0,022 | 0,020 | 0,068 | 0,070 | 0,059 | 0,062
podlaskie 0,191 | 0,107 | 0,272 | 0,161 | 0,203 | 0,183 | 0,292 | 0,260
pomorskie 0,119 10,075 {0,139 | 0,090 {0,175 | 0,157 | 0,182 | 0,165
$laskie 0,834 10,913 |0,741 | 0,854 | 0,849 | 0,877 | 0,742 | 0,787
$wigtokrzyskie 0,268 | 0,217 | 0,257 | 0,216 | 0,539 | 0,567 | 0,474 | 0,508
warminsko-mazurskie | 0,156 | 0,078 | 0,228 | 0,124 {0,159 | 0,130 | 0,236 | 0,195
wielkopolskie 0,322 10,205 | 0,346 | 0,236 | 0,387 | 0,371 | 0,378 | 0,370
zachodniopomorskie 0,084 | 0,055 | 0,094 | 0,064 | 0,125 | 0,116 | 0,126 | 0,119

Zrodto: opracowanie wlasne
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Tabela 7. Rankingi Wartosci wojewodztw wedtug warto$ci wskaznikoéw z Tabeli 6

Wojewodztwo R1 | R2 | R3 | R4 |[RN1|RN2|RN3|RN4
dolnoslaskie 5 6 7 6 4 4 5 6
kujawsko-pomorskie 10| 9 |11 10| 9 | 9 |10 10
lubelskie 12 |13 |12 |12 (11|10 |11 | 11
lubuskie 15|15 |15 |15 (15|16 | 15 | 15
todzkie 2 |22 |2]|5]|5]|]2]3
malopolskie 6 7 6 8 6 7 6 7
mazowieckie 8 8 5 5 7 6 | 4 | 4
opolskie 3 3 3 3 2 2 3 2
podkarpackie 16 | 16 | 16 | 16 | 16 | 15 | 16 | 16
podlaskie 9 | 10| 8 9 |10 11| 9 9
pomorskie 13112 |13 |13 |12 | 12 | 13 | 13
$laskie 11 (111 |1]1]1
$wigtokrzyskie 71 4 9 7 3 3 7 5
warminsko-mazurskie | 11 | 11 | 10 | 11 | 13 | 13 | 12 | 12
wielkopolskie 4 5 4 | 4 8 8 8 8
zachodniopomorskie 14 |14 |14 | 14 | 14 | 14 | 14 | 14

Zrodlo: opracowanie wlasne

W badanym przypadku opisanym przez Tabele 5 wynika, iz wojewodztwo
slaskie jest elementem mocno odstajagcym w badanym zbiorze obiektéw (bardzo
duze warto$ci w przypadku 4-ech zmiennych, wartosci te znaczaco przekraczaja
granice oddzielajaca elementy statycznie uznawane jako odstajace od pozostatych).
Zatem mozna go usunac¢ z obliczen i dokona¢ uporzadkowania 15-tu wojewodztw
nadajac pozycje 2-16 i1 sprawdzi¢ z kazdym poprzednich uporzadkowan. Jesli
przyjmiemy jako miarg podobienstwa wspotczynnik korelacji, to jego wartosci dla
tych 4-ech nowych rankingéw i kolumn R1-R5 z Tabeli 7 wynoszg odpowiednio:
0,959; 0,944; 0,918; 0,909 oraz 0,968; 0,968; 0,971; 0,953 dla kolumn RN1-RN4.
Zatem podobienstwo tych nowych rankingow z rankingami RN21-RN4 jest
wigksze niz z rankingami R1-R5. Jest to dodatkowy argument, ze opisane
postgpowanie W procesach normowania z elementami o wartosciach odstajacych
jest wlasciwe. Pozostaje zatem ustalenie, ktory z tych czterech rankingow (RN1-
RN4) ma zosta¢ upubliczniony. Wydaje si¢, iz przydatnym narzgdziem powinna
by¢ macierz podobienstw (lub odleglosci) pomiedzy wektorami WN1-WN4 lub
RN1-RN4. Latwo mozna sprawdzi¢, iz jesli oprzemy si¢ na macierzach korelacji,
to w obu przypadkach najlepszym wyborem bedzie ranking RN4 (kryterium
maksymalna warto$¢ sumy w wierszu macierzy korelacji). W przypadku uzycia
macierzy niepodobienstw wektorow WNI1-WN4 przy wykorzystaniu wskaznika
armax, tez uzyskamy identyczng odpowiedz.
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PODSUMOWANIE

Problem stworzenia stabilnego i nie budzacego zastrzezen rankingu
obiektow jest w dobie licznych systeméw raportowych waznym zagadnieniem.
Dodatkowo w wielu zastosowaniach praktycznych (np. w przypadku jednostek
terytorialnych, oddziatach duzych korporacji) po upublicznieniu takie rankingi sa
doktadnie ogladane i komentowane. Dlatego przed wypuszczeniem konkretnego
rankingu warto sprawdzi¢ jego stabilno$¢. Zazwyczaj publikuje si¢ nie tylko samo
miejsce w rankingu danego obiektu, ale takze wartosci wskaznika syntetycznego,
ktére sg podstawg publikowanego rankingu. Jedna z najczestszych stosowanych
metod normalizacyjnych przy sprowadzaniu do poréwnywalnosci jest metoda
unitaryzacji zerowanej. W badaniu wybraliémy te metod¢ normalizacji z uwagi na
fakt, iz sprowadza ona warto$ci fizyczne zmiennych do wartoéci bezwymiarowych
z przedziatu [0;1], co nadaje im najbardziej intuicyjny charakter z praktycznego
punktu widzenia. Najczgsciej jako syntetyczng ocen¢ wybiera si¢ $rednig lub
srednia wazona z wartosci wskaznikow czastkowych wzietych do budowy
rankingu, gdyz wtedy w naturalny sposob wartosci wskaznika syntetycznego
nalezg do przedziatu [0;1]. Wybdr wag to wazny proces, ale w tej pracy z uwagi na
ograniczono$¢ miejsca nie byt szerzej dyskutowany. Wykorzystalismy tylko
najbardziej popularne techniki, ktore w sumie postuzyly do oceny stabilnosci
uporzadkowan obiektoéw za pomocg wartosci 4-ech wskaznikdéw syntetycznych.
Jako ocen¢ stabilno$ci rankingu przyjeliSmy wybrang przykladowa miarg
zroznicowania wektorow. Po zastosowaniu modyfikacji w procesie normalizacji
dotyczacej elementéw uznanych za odstajace, miara ta wskazuje, ze réznice te przy
roéznych technikach tworzenia wag sa niewielkie (warto$¢ przyjetego wskaznika
zrdéznicowania ponizej 0,1) czyli mozna uzna¢ iz rankingi zachowuja si¢ stabilnie.
Na zakonczenie nalezy podkresli¢, ze w badaniu stabilno$ci rankingu powinny by¢
uzyte takze inne techniki normowania wskaznikéw czastkowych. Z uwagi na
ograniczonos¢ miejsca, ten wazny problem zostat w pracy pominigty.
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THE USE OF MULTIDIMENSIONAL COMPARATIVE ANALYSIS
TOOLS TO ASSESS THE LEVEL OF ENVIRONMENTAL
POLLUTION IN SPATIAL TERMSUSE OF TOOLS

Abstract: The paper discusses the problem of assessing the ranking stability
before publicizing on the example of the environmental pollution evaluation
in Polish regions. It was proposed the stability assessment process with the
use of measures of set of vectors diversity. The paper is a complement to the
results and discussion obtained by [Kukuta 2014].

Keywords: ranking, diversity index, a synthetic index, grade data analysis,
GradeStat program
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Streszczenie: W artykule przedstawiono wykorzystanie metod analizy
wielowymiarowej za pomocag, ktorych zostat zbadany potencjat innowacyjny
Polski. Z wielu czynnikow wptywajacych na rozwdj oraz utrzymanie
potencjatu gospodarczego wybrano 5 cech. Na podstawie wybranych cech
dokonano badania metoda unitaryzacji zerowanej oraz metoda Hellwiga.
Badanie wykazato, ze wybdr metody do analizy wielowymiarowej ma
niewielki wplyw na grupowanie poszczegdlnych obszaréw na terenie Polski.
Rankingi roznity si¢ w przypadku regionéw najstabiej rozwinietych.

Stowa Kkluczowe: analiza wielowymiarowa, metoda unitaryzacji zerowanej,
metoda Hellwiga, potencjat gospodarczy, klasyfikacja

WSTEP

Rozwoj rozumiany jest jako proces przemian, ktory w koncowym efekcie
ma doprowadzi¢ do osiagniecia lepszego, pod pewnym wzgledem doskonalszego
stanu. Proces ten zachodzi w czasie'. Obecnie rozwdj jest podstawa kazdej
rozwijajacej si¢ cywilizacji. Aby moc konkurowac z innymi podmiotami musza
zachodzi¢ procesy rozwojowe, ktore pozwalaja migdzy innymi na obnizenie
kosztow czy zastosowanie innowacyjnych rozwigzan. To z kolei wptywa na wzrost
1 rozwoj gospodarczy, ktory prowadzi do polepszenia standardow zycia,
polepszenia sytuacji socjalnej a przede wszystkim do zwigkszenia produkcji oraz
zapewnienia lepszego bezpieczenstwa ekonomicznego. Nalezy zwrdci¢ rowniez
uwage na dysproporcje w rozwoju gospodarczym poszczego6lnych regiondw a ich
potencjatem innowacyjnym.

! Leksykon PWN (2015) http://sjp.pwn.pl/sjp/rozwoj;2517638.html
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Potencjal innowacyjny wielu podmiotéw mozna bada¢ wieloma metodami
analizy wielowymiarowej. Celem opracowania jest okreslenie potencjatu
rozwojowego poszczegolnych wojewodztw w Polsce. Dla okreslonego w pracy
celu zostanie zweryfikowana hipoteza: potencjal innowacyjny wojewodztw
najbardziej rozwinietych bedzie taki sam niezaleznie od zastosowanej metody
badawczej.

ZASTOSOWANE METODY BADAWCZE

W artykule zostaly zastosowane metody analizy wielowymiarowej
pozwalajgce na stworzenie rankingdw. Do analizy wybrano dwie metody:
e metode unitaryzacji zerowane;j,

e metode Hellwiga.

Pierwsza z zastosowanych metod jest metoda unitaryzacji zerowane;.
Metoda ta polega na porownywaniu wielu obiektow za pomoca wybranych
kryteriow. Kryteria te moga by¢ wyrazone przez rozne wielkosci. Metoda
unitrayzacji zerowanej ma na celu unormowanie tych kryteriow. W tej metodzie
wykorzystywane sg zarowno elementy, ktore charakteryzuja si¢ dodatnig korelacja
ze zmienng objasniang (stymulanty) oraz elementy ktore charakteryzujg si¢ ujemna
korelacja ze zmienna objasniang (destymulanty) [Kukuta 2012]. Normowanie
zmiennych odbywa si¢ za pomoca wzorow [Kukuta 2000]:

MaX X = X
Zj=—— ——(i=12,...,1;j=12,..,5) (1)
max X; —min X;
X;; —min x;;
Zj ' (i=12..,rj=12..5) (2)

max x; —min x;
I 1

Wzér (1) pokazuje jak sg normowane cechy w przypadku destymulant,
natomiast wzor (2) pokazuje sposdb normowania zmiennych zwanych stymu-
lantami. Dzigki normowaniu cech za pomocg powyzszych wzoréw tworzona jest
macierz. Macierz ta pozwala na uszeregowanie podmiotow oraz stworzenie ran-
kingow.

Kolejng metodg zastosowang w artykule jest metoda Hellwiga. Metoda ta
jest jedng z powszechnie stosowanych metod taksonomicznych. Oblicza si¢ ja jako
syntetyczny wskaznik taksonomicznej odleglosci wybranego obiektu od
teoretycznego wzorca rozwoju. Taksonomiczny miernik rozwoju Hellwiga
pozwala uporzadkowaé¢ podmioty, kazdy z tych podmiotow jest opisany zbiorem
cech diagnostycznych, zwanych stymulantami lub destymulantami [Nowak 1990].
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Zbidr obiektow moze zosta¢ przedstawiony za pomoca macierzy:

Xy X e Xy
Xor  Xop o X
X — 21 22 2m
Xg  Xnpp oo Xym
gdzie X;j — oznacza wartosci j-tej cechy dla i-tego obiektu (i = 1, 2, ..., n;

j=1,2,..,m).
Kolejnym etapem jest ujednolicenie zmiennych, ktdre dokonuje si¢ poprzez
standaryzacj¢ wykorzystujac wzor:

_ X X -
Z; = 5 (=1,2..m) (3)
i
Po wykonaniu standaryzacji za pomocg wzoru (3) otrzymujemy macierz:

le ZlZ e Zlm
z z e L

7| f2 2m
an Zn2 e znm

gdzie: zjj jest zestandaryzowana warto$cia x;

Za pomocg powyzszej macierzy mozna okresli¢ tzw. wzorzec rozwoju czyli
abstrakcyjny obiekt Py o wspotrzednych standaryzowanych zi, Zoy,....,Zp, gdzie
zo=max{z;}, gdy Z; jest stymulanta oraz gdy z;=min{zj}, gdy Z; jest destymulanta
[Grabinski 2003].

Z powyzszego wynika, iz za wzorzec wybiera si¢ hipotetycznie obiekt
o najlepszych zaobserwowanych warto$ciach. Kolejnym etapem jest wyznaczenie
dla kazdego obiektu odlegtosci od wzorca stosujac ponizsze wzory [Mtodak 2006]:

d —1-Lo, (=12..n) (4

0
gdzie:

m

D, = Z(Zij - ZOJ)Z (5)

=

(odlegtos¢ i-tego obiektu od obiektu Pg)

D, = D, +2S, (6)
50 = nilz D (7)
=

So :‘ n_li(Dio - 5o)2 (8)
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Przy wykorzystaniu wzoréw (4-8) wyznaczy¢ mozna wskaznik
syntetyczny dla kazdego obiektu. Miernik ten przyjmuje wartosci z przedziatu
[0,1]. Im wyzsza warto§¢ miernika tym obiekt jest bardziej zblizony do wzorca,
natomiast im nizsza warto$¢ tym obiekt jest bardziej od niego oddalony.

ANALIZA PROBLEMU WYBRANYMI METODAMI BADAWCZYMI

Pierwszym etapem analizy byto wyodrebnienie najwazniejszych cech
opisujacych potencjat innowacyjny Polski [Heffner 2007]. Wybdr ten zostat
dokonany przez grono eksperckie sktadajace si¢ z 10 oséb, kazda z nich okreslata
wagi dla poszczegdlnych wskaznikow. Z wielu wskaznikow wybrano 5 najlepiej
opisujacych potencjat innowacyjny:

e produkt krajowy brutto na jednego aktywnego zawodowo (wyrazony w tys. zt),

e stopa bezrobocia rejestrowanego (wyrazona w %),

e naklady ogotem na dziatalno$¢ innowacyjng w przedsigbiorstwach (wyrazone
w min z}),

o naklady inwestycyjne w przedsigbiorstwach na 1 mieszkanca (wyrazone w z}),

o naklady wewngtrzne na B+R na 1 mieszkanca (wyrazone w zt).

Nalezy zauwazy¢, ze niektore z tych wskaznikow sg potaczeniem kilku

podstawowych wskaznikow, ktére mozna znalez¢ w bazie BDL (Bank Danych

Lokalnych) [Salamaga 2010].

Za pomoca tych zmiennych mozna dokona¢ analizy potencjalu
innowacyjnego poszczegolnych wojewodztw w Polsce [Hellwig 1968].

Pierwszym etapem analizy zar6wno w przypadku metody unitaryzacji
zerowanej jak i metodzie Hellwiga wazne jest okreSlenie, ktora ze zmiennych jest
stymulantg, a ktora destymulanta, i tak:

e produkt krajowy brutto na jednego aktywnego zawodowo — stymulanta,
e stopa bezrobocia rejestrowanego — destymulanta,
e naklady ogoélem na dziatalno$¢ innowacyjng w przedsigbiorstwach — stymu-
lanta,
¢ naklady inwestycyjne w przedsigbiorstwach na 1 mieszkanca — stymulanta,
o naktady wewnetrzne na B+R na 1 mieszkanca — stymulanta.
Po tym etapie stworzona zostata macierz przy wykorzystaniu wzoréw (1)
oraz (2). Jej rezultaty zostaly przedstawione w Tabeli 1.
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Tabela 1. Macierz okre$lajaca potencjat innowacyjny Polski za pomocg metody

unitaryzacji zerowanej

Macierz x1 X2 x3 x4 x5 Q
MAZOWIECKIE 1,00 | 0,92 | 0,44 | 1,00 | 1,00 | 0,87
POLSKA 0,43 | 069 | 1,00 | 0,41 | 0,36 | 0,58
DOLNOSLASKIE 0,70 | 0,68 | 0,04 | 0,73 | 0,31 | 0,49
WIELKOPOLSKIE 0,59 | 1,00 | 0,05 | 0,41 | 0,38 | 0,49
SLASKIE 0,48 | 0,89 | 0,10 | 0,57 | 0,25 | 0,46
POMORSKIE 0,40 | 0,69 | 0,03 | 0,41 | 0,44 | 0,39
MALOPOLSKIE 0,32 | 0,86 | 0,05 | 0,18 | 0,49 | 0,38
LODZKIE 0,16 | 0,63 | 0,06 | 0,35 | 0,28 | 0,30
OPOLSKIE 0,36 | 0,60 | 0,00 | 0,20 | 0,00 ]| 0,23
ZACHODNIOPOMORSKIE 0,44 | 0,27 | 0,02 | 0,29 | 0,08 | 0,22
PODKARPACKIE 0,07 0,43 0,04 | 0,23 | 0,27 | 0,21
LUBELSKIE 0,01 | 062 | 0,02 | 0,01 |0,27| 0,19
LUBUSKIE 0,24 | 047 | 0,00 | 0,20 |0,00| 0,18
KUJAWSKO-POMORSKIE 0,28 | 0,28 | 0,01 | 0,11 |0,09| 0,15
PODLASKIE 0,13 | 0,57 | 0,01 | 0,00 |0,06| 0,15
SWIETOKRZY SKIE 0,00 | 046 | 0,02 | 0,08 |0,03| 0,12
WARMINSKO-MAZURSKIE | 0,19 | 0,00 | 0,01 | 0,13 | 0,09 | 0,08

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych z GUS

W Tabeli 1 nalezy zwroci¢ uwage na wartos¢ Q, ktora odzwierciedla
potencjal innowacyjny kazdego z wojewddztw Polski w odniesieniu do pigciu
wybranych miernikow. W analizie mozna wyrdézni¢ wojewodztwo mazowieckie,
ktore osiaga zdecydowanie najwyzsza wartos¢ badanego wskaznika.

Kolejnym etapem przeprowadzonej analizy bylo zbadanie potencjatu
innowacyjnego Polski za pomoca metody Hellwiga. W pierwszej kolejnosci
dokonano standaryzacji danych za pomoca wzoru (3). Dzigki czemu mozna byto

stworzy¢ macierz Z.

Nastgpnym etapem bylo wyznaczenie odleglosci od wzorca z wyko-
rzystaniem wzorow (4-8). W efekcie czego otrzymano warto$¢ d; (miara rozwoju
stosowana w metodzie Hellwiga), ktora zostata przedstawiona w Tabeli 2.
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Tabela 2. Metoda Hellwiga — miara rozwoju (d;)

Lp Wojewoddztwo rozDvAol?lrja( d)
1| MAZOWIECKIE 0,599192511
2 | DOLNOSLASKIE 0,363814873
3| SLASKIE 0,303983986
4| POMORSKIE 0,301781148
5| WIELKOPOLSKIE 0,263365307
6| ZACHODNIOPOMORSKIE | 0,258213852
7| LODZKIE 0,248493504
8 | MALOPOLSKIE 0,234684106
9| PODKARPACKIE 0,215866905
10 | KUJAWSKO-POMORSKIE | 0,193788881
11| WARMINSKO-MAZURSKIE | 0,188561126
12| LUBUSKIE 0,162048159
13| OPOLSKIE 0,161206503
14| LUBELSKIE 0,130172584
15| SWIETOKRZY SKIE 0,112354562
16 | PODLASKIE 0,108111917

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych z GUS

Warto$¢ d; (miara rozwoju) okresla odlegtos¢ danego obiektu od wzorca. Im
warto$§¢ wyzsza tym obiekt jest blizszy wzorcowi, natomiast im wartos¢ jest nizsza
tym obiekt jest w gorszej sytuacji . Patrzac na Tabele 2 mozemy zauwazy¢, ze
najlepiej w tym zestawieniu zaprezentowalo si¢ wojewodztwo mazowieckie
natomiast najgorzej wypadly wojewddztwa swietokrzyskie i podlaskie.

Tabela 3 przedstawia poréwnanie wynikow osiagnigtych przez poszczegolne

wojewodztwa w zaleznosci od zastosowanej metody.
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Tabela 3. Porownanie wynikow uzyskanych obiema metodami badawczymi

Lp. Wojewddztwo Gr,\‘jlplj‘z""g G“:\EI""‘HWQ
1| MAZOWIECKIE I I
2| DOLNOSLASKIE [ [
3| WIELKOPOLSKIE I 11
4| SLASKIE [ I
5| POMORSKIE i I
6 | MALOPOLSKIE i 11
7| LODZKIE v [
8| OPOLSKIE \Y; v
9| ZACHODNIOPOMORSKIE \Y [
10 | PODKARPACKIE \Y; 11
11| LUBELSKIE \Y; \Y;
12| LUBUSKIE \Y v
13 | KUJAWSKO-POMORSKIE \Y; v
14| PODLASKIE \Y \Y
15| SWIETOKRZY SKIE VI \Y;
16 | WARMINSKO-MAZURSKIE VI v

Zrodlo: opracowanie wiasne
PODSUMOWANIE

Badanie potencjalu innowacyjnego Polski pokazato, iz niezaleznie od
doboru metody wojewodztwo mazowieckie wyrdzniato si¢ na tle catego kraju.
Poziom potencjalu tego wojewodztwa odbiegal pozytywnie od reszty i jest
przyktadem do nasladowania przez inne obszary.

W  przypadku zdecydowanej wigkszosci wojewodztw  zostaly one
sklasyfikowane w tej samej grupie lub grupie sasiadujacej (Tabela 3). Potwierdza
to rowniez wspotczynnik korelacji rang Spearmana, ktérego warto$¢ w odniesieniu
do dwoch zastosowanych metod wyniosta 0,98088. Co oznacza, ze wyniki sg
niemal identyczne w dwdch zastosowanych metodach.

Przyjeta hipoteza zostala potwierdzona - niezaleznie od zastosowanej
metody wojewddztwa wysoko rozwinigte bedg si¢ charakteryzowa¢ najwigkszym
potencjatem innowacyjnym.
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APPLICATION OF MULTIDIMENSIONAL ANALYSIS
IN RESEARCH ON DIVERSIFICATION
OF DEVELOPMENT POTENTIAL OF POLAND

Abstract: The article will outlined the application of multidimensional
analysis by which the innovative potential of Poland will be examined. From
numerous factors influencing the development and maintenance of economic
potential, 5 features were distinguished. On the basis of distinguished
features the examination was made by the use of zero unitarization method as
well as Hellwig’s method. The examination showed that the choice of
method for multidimensional analysis has little effect on grouping of
particular woj. of Poland. Rankings differed in the case of the least developed
regions.

Keywords: multidimensional analysis, zero unitarization method, Hellwig’s
method, economic potential, classification
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Streszczenie: Przedmiotem artykulu jest prezentacja wynikow pomiaru
ryzyka powiazanego z ekstremalnymi zmianami stop zwrotu wybranych
metali niezelaznych i szlachetnych. Przeprowadzono analize porownawcza
w kontekscie podejmowanych dziatan inwestycyjnych. Wykorzystano
mierniki ryzyka bazujace na obserwacjach w ogonach rozktadu, w tym
mierniki kwantylowe. Zastosowano gruboogonowe rozktady prawdopo-
dobienstwa. Analiza wykazala istotne réznice w zmienno$ci stop zwrotu oraz
poziomie ryzyka ekstremalnego pomiedzy badanymi grupami metali.
Informacja ta moze zosta¢ efektywnie wykorzystana w konstrukcji
zdywersyfikowanych portfeli inwestycyjnych oraz podejmowaniu decyzji
zwigzanych z zarzadzaniem ryzykiem w obrgbie zjawisk rzadkich.

Stowa kluczowe: ryzyko, ryzyko ekstremalne, kwantylowe miary ryzyka,
Value-at-Risk, rynek metali

WPROWADZENIE

Ryzyko i ryzyko ekstremalne. Rynek metali

Podejmowanie decyzji inwestycyjnych powigzane jest z konieczno$cig
rozwazania pewnych zjawisk obserwowanych na rynku: zmienno$ci, niepewnosci
oraz nieprzewidywalnosci. Zjawiska te s3 ze sobg $cisle powigzane, chociaz moga
by¢ rozumiane bardzo ogolnie. Odnoszac je do poruszanego w pracy problemu
zagadnienia te zwigzane sg z poziomem cen (stop zwrotu) pewnych aktywow na
przestrzeni czasu. Zmienno$¢ oznacza dyspersje¢ (zroznicowanie) wartosci tych
aktywow obserwowana w czasie. Niepewno$¢ oznacza niewiedze dotyczaca
rzeczywistosci oraz tego, jaki wptyw bedzie miata ta niewiedza na podejmowanie
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decyzji inwestycyjnych. Nieprzewidywalno$¢ z kolei oznacza brak pewnosci co do
mozliwych warto$ci aktywow w przysziosci. Wszystkie te zjawiska determinuja
ryzyko inwestycyjne. Zmienno$¢ odzwierciedla nastroje panujace wsrod
inwestorow, ktore obserwowane s3 w kontek$cie zmian cen (stop zwrotu)
instrumentow rynkowych. Zmiennos¢ cen jest ogolnie nieprzewidywalna, brak jest
pewnosci co do przysztych wartosci aktywu, a to z kolei generuje ryzyko realizacji
inwestycji réznigce si¢ od oczekiwanego. Mozna zatem zdefiniowaé
przedsiewzigcie ryzykowne jako takie, ktorego wynik jest nieznany, niepewny,
roézniacy si¢ od oczekiwanego.

Destabilizacja gospodarki, zaburzenia obserwowane na rynkach, sytuacja
polityczna czy tez zjawiska naturalne w istotny sposob wptywaja na poziom ryzyka
podejmowanego przedsigwzigcia. Biorgc pod uwage ryzyko rynkowe jego poziom
jest czegsto pochodng zachowania inwestora, jego reakcji na otaczajacg go
rzeczywisto$¢. Modele statystyczne shuzace do pomiaru ryzyka powigzane sg
z rozktadem prawdopodobienstwa zmiennej ryzyka. Klasyczna teoria Markowitza
zaktada, ze pomiaru ryzyka mozna dokona¢ przy wykorzystaniu wariancji (aspekt
jedno i wielkowymiarowy) oraz wspoélczynnika korelacji pomiedzy parami
aktywow. Jednakze wariancja (a tym samym odchylenie standardowe) moze by¢
stosowana jako miara ryzyka tylko w przypadku rozktadow symetrycznych
(nalezacych dodatkowo do klasy rozktadow eliptycznych). Rzeczywisto$¢ jest
jednak odlegta od tego aksjomatu. Szeregi czasowe obserwowane na rynkach
finansowych wykazuja charakterystyki, ktore w $wietle dopasowanego rozktadu
prawdopodobienstwa odrzucaja hipotezg gloszaca jego normalnos¢. Mowa tu
o zjawisku grupowania wariancji, leptokurtyczno$ci, asymetrii czy tez
wystepowania grubych ogondéw. Cechy te, a zwlaszcza asymetria oraz
wystepowanie grubych ogondéw w rozktadach prawdopodobienstwa zmiennych
ryzyka, powinny by¢ szczegdlnie brane pod uwage w jego ocenie, gdyz powigzane
sa bezposrednio z warto$ciami istotnie oddalonymi od centralnej czesci rozktadu.
Obserwacje takie, okre$lane jako ekstremalne, pociagaja za soba pewien
specyficzny rodzaj ryzyka, okre$lany w literaturze przedmiotu jako ryzyko
ekstremalne.

Ryzyko ekstremalne zwiazane jest z przedsiewzigciem, ktore cechuje mate
prawdopodobienstwo wystgpienia, natomiast moze ono generowac bardzo duze
straty [Jajuga 2009]. Jak zatem wynika z definicji ryzyko ekstremalne zwigzane
jest z jego negatywna koncepcja. W analizie tego rodzaju ryzyka stosowane sg dwa
popularne podejscia. Pierwsze z nich bazuje na analizie rozkltadu maksimow,
natomiast drugie na analizie warunkowego rozktadu przekroczenia. Analiza rozkta-
du maksiméw polega na modelowaniu rozktadu maksimow zmiennej ryzyka za po-
mocg uogolnionego rozktadu wartoséci ekstremalnych (GEV, Generalized Extreme
Value)'. Znajduje tu zastosowanie twierdzenie Fishera-Tippeta [Fisher i in. 1928].
Natomiast drugie podejscie, wykorzystane w prezentowanym artykule, bazuje na

LW tej grupie wykorzystywane sa rozktady Frécheta, Weibulla oraz Gumbela.
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warunkowym rozktadzie przekroczen. W tym modelu wykorzystywane jest
twierdzenie Pickandsa-Balkemy-de Hanna [Balkema i in. 1974], ktore glosi, ze
przy odpowiednio duzej warto$ci punktu progowego warunkowa dystrybuanta
zmiennej losowej powyzej tego punktu posiada, jako graniczny, uogélniony
rozktad Pareto (GPD, Generalized Pareto Distribution).

Obszarem badawczym analizowanym w pracy jest rynek metali, ktory jest
zaliczany jest do grupy rynkow towarowych, gdzie gtdwnym przedmiotem obrotu
sa towary. Z formalnego punktu widzenia mozna wskaza¢ istotng rdznice
pomigdzy rynkiem gieldowym finansowym a rynkiem gietdowym towarowym — na
rynku towarowym przedmiot obrotu ma fizyczng posta¢ i czgsto obrot towarowy
zwigzany jest realng dostawa przedmiotu wymiany do finalnego nabywcy. Z kolei
rynki finansowe sa zazwyczaj rynkami wirtualnymi, niematerialnymi, gdzie
transakcje kupna-sprzedazy odbywajg si¢ za pomocag transakcji w systemach
informatycznych  (zakup  akcji, obligacji, kontraktéw  terminowych).
W prezentowanej pracy rynek metali przedstawiono w podziale na dwie grupy:
rynek metali szlachetnych oraz rynek metali niezelaznych. Metale szlachetne maja
bardzo szerokie zastosowanie w jubilerstwie, medycynie czy przemysle. Z kolei
metale niezelazne to metale typowo przemystowe, wykorzystywane m.in.
w przemysle cigzkim, motoryzacyjnym, lotnictwie, przemysle budowlanym, czy
tez medycynie.

Z inwestycyjnego punktu widzenia rynek metali, przede wszystkim metali
szlachetnych, jest interesujaca alternatywa dla inwestycji na rynku kapitatowym
przede wszystkim w okresach kryzysow gospodarczych. Przykladem mogg by¢
rekordowo wysokie cent ztota w polowie 2008 roku, przekraczajgce na rynku
amerykanskim poziom 1800 USD/uncj¢ trojanska, co zbieglo si¢ z ogromnymi
spadkami na rynkach finansowych. Ceny metali niezelaznych, stanowiac
komponent bardzo wielu produktéw finalnych, w duzym stopniu wplywaja na
warto$¢ wyroboéw koncowych. Ponadto, ze wzgledu na swoje wlasnosci chemiczne
determinujg jako$¢ produkowanej stali.

Z analitycznego punktu widzenia rynek metali nie jest popularnym polem
badawczym. Niewiele jest prac dotyczacych analizy ryzyka w kontekScie
poréwnywalnym z analiza ryzyka na rynku kapitalowym. Prace badawcze dotycza
raczej ujecia fundamentalnego, makroekonomicznego niz typowo inwestycyjnego,
z jakim mozna spotka¢ si¢ w przypadku inwestycji na rynku kapitatowym czy tez
walutowym. Stad w pracy podjeto probg oceny zagrozenia pojawienia si¢
ekstremalnych zmian stop zwrotu przy wykorzystaniu narzedzi powszechnie
stosowanych do pomiaru tego rodzaju zjawisk na rynkach finansowych.
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METODOLOGIA BADAWCZA

Miary ryzyka ekstremalnego

Najpowszechniej wykorzystywanym narzgdziem stuzagcym do pomiaru
ryzyka ekstremalnego jest warto§¢ =zagrozona Value-at-Risk pozwalajaca
odpowiedzie¢ na pytanie: jak duzej straty z inwestycji mozna spodziewal si¢
w zalozonym horyzoncie czasowym oraz przy okreslonym poziomie
prawdopodobienstwa (tolerancji). Analizujac stopy zwrotu miara VaR moze zostac
przedstawiona w rozumieniu kwantyla rozktadu prawdopodobienstwa i zapisana
jako [Piontek 2002]:

VaRq(X) = 1 F;t(x) 1)
gdzie 7, oznacza stope zwrotu zmiennej ryzyka X w okresie t, natomiast F;1(x)
oznacza warto$¢ odwrotng dystrybuanty tej zmiennej.

Istnieje wiele metod szacowania poziomu VaR, niemniej jednak biorac pod
uwage wlasnosci szeregow czasowych obserwowanych na rynkach odchodzi si¢ od
klasycznych technik (np. metoda wariancji-kowariancji) w kierunku metod
bazujacych na potencjalnym otoczeniu wartosci zagrozonej (np. metody bazujace
na wartosciach z ogona rozkladu, metody wyznaczania kwantyla dowolnego
rozktadu czy tez metody bazujace na teorii wartosci ekstremalnych). Miara ta,
pomimo swej ogromnej popularno$ci posiada pewna wad¢ — nie jest miarg
koherentng. Definicje miary koherentnej wprowadzit Artzner i inni [Artzner i in.
1999] przedstawiajgc okreslajgce jg aksjomaty: subaddytywno$é, monotoniczno$é,
dodatnig jednorodnos$¢ oraz niezmienniczo$¢ ze wzgledu na operacjg¢ translacji.
Dodatkowym warunkiem miary koherentnej jest jej wypuklos¢, szczegolnie wazng
z punktu widzenia zagadnienia optymalizacji w teorii portfelowej. Odnoszac
wlasnos¢ koherencji do VaR wskazano, iz miara ta nie spelnia zatozenia
subaddytywnosci, czyli warunku ktory moéwi, ze ryzyko catkowite podjetej
inwestycji jest nie wigksze niz suma ryzyk wszystkich sktadnikéw tworzacych ta
inwestycje. Tym samym zaproponowano alternatywne miary ryzyka, bazujace na
warto$ci zagrozonej, jednakze spelniajace wiasnosci miary koherentnej. Sa to
odpowiednio oczekiwana warto$¢ zagrozona powyzej poziomu VaR (ES, Expected
Shortfall) oraz oczekiwana warto$¢ zagrozona (w sensie mediany) powyzej
poziomu VaR (MS, Median Shortfall), zdefiniowane odpowiednio jako:

ESq(X) = E(r¢ — VaRo(X)|r > VaR (X)) )

MS,(X) = Me(ry — VaR,(X)|ry > VaR, (X)) 3)

Wszystkie trzy przedstawione miary ryzyka ekstremalnego zaliczane sg do grupy
miar kwantylowych, czyli analizowanych w ogonach rozktadéw. Ich dodatkowym
atutem jest zlagodzenie paradygmatu normalnosci rozktadu stopy zwrotu, zatem
mogg by¢ wykorzystane w przypadku odrzucenia hipotezy gloszacej zgodnosé
rozktadu empirycznego z rozktadem gaussowskim. Mierniki ES oraz MS informu-
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ja, jaka jest oczekiwana strata dla inwestora powyzej poziomu reprezentowanego
przez warto$¢ zagrozona VaR.

Rozklady alfa-stabilne oraz uogolniony rozklad Pareto

Rozktady alfa-stabilne zostaty zaproponowane przez Lévy’ego [Lévy 1925].
Ze wzgledu na brak analitycznej postaci dla rozkladow nalezacych to tej klasy
definiowane sg za pomocg funkcji charakterystycznej. Zmienna losowa X posiada
rozktad alfa-stabilny, jesli dla parametru potozenia u € R oraz skali o >0
spetniona jest relacja, ze X = u + oZ, gdzie zmienna losowa Z opisana jest funkcja
charakterystyczng wyrazong wzorem [Samorodnitsky i in. 1994]:

exp {—ltl“ [1 — ifsgn(t) tannz—a]},a 1

exp {—ltl [1 + iﬁ%sgn(t)ln |t|]},a =1

gdzie ¢g oznacza funkcje charakterystyczng rozktadu alfa-stabilnego, sgn(t) jest
funkcja signum (znaku), natomiast a € (0,2] oraz € [—1,1] sa parametrami
okreslajacymi odpowiednio grubo$¢ ogona oraz sko$no$¢ rozktadu. W rodzinie
rozktadow alfa-stabilnych istotng role¢ odgrywa wspomniany miernik grubosci
ogona, okreslany takze jako indeks stabilnosci. Warto$ci indeksu ponizej 2
$wiadcza o wystepowaniu grubych ogonow?.

Odnoszac si¢ do warunkowego rozkladu przekroczen zostal on
zaproponowany przez Balkema i de Haala w 1974 roku [Balkema i in. 1974].
Niech dana bedzie zmienna losowa X o funkcji dystrybuanty F(x). Niech dany
bedzie dodatkowo punkt progowy u. Warunkowy rozktad przekroczen okreslony
jest nastepujaco:

ps(t) = (4)

E,(x)=PX—-u<x|X>u) (5)
Tym samym ostatecznie dystrybuanta warunkowego rozktadu przekroczen moze
zosta¢ przedstawiona nastepujgco:
F(x) = T (6)
Stosujac twierdzenie Pickandsa-Balkemy-de Hanna mozna wykazaé, ze warun-
kowy rozktad przekroczen mozna przybliza¢ rozktadem GPD. Funkcja
dystrybuanty uogdlnionego (trzyparametrowego) rozktadu Pareto przejmuje
postac:

(L+E55,8 %0
exp{=24}, £ = 0

gdzie ¢ jest parametrem ksztaltu, u jest parametrem potozenia, natomiast o jest
parametrem skali. Ponadto zachodzi:

Fepp(x) =1— (7)

? Indeks ogona réwny wartosci 2 odpowiada rozktadowi normalnemu.
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U<x<+0,¢&=>0
{quSu—%,€<0 (8)

Parametr ksztaltu & informuje o grubosci prawego ogona rozktadu®.
Wartosci ¢ > 0 $wiadczg o cigzkim prawym ogonie, wartosci & < 0 §wiadcza
o lekkim (obcigtym) ogonie. W przypadku & =0 uzyskuje si¢ rozktad
wyktadniczy. Istotnym problemem zwigzanym z rozktadem GPD jest wybor
punktu progowego u, od ktdrego rozpoczyna si¢ ogon rozktadu. Wybdr wartoSci
progowej w istotny sposéb wptywa na wartos$ci oszacowanych parametréw (zwia-
zane jest to z konieczno$cig wyboru pomigdzy obciazeniem estymatoréw parame-
trow rozktadu GPD a poziomem wariancji) [Coles 2002]. Im wigksza jest wartos¢
progowa u, tym wicksza jest wartos¢ wariancji estymatoréw. Natomiast dla
matych wartosci punktu progowego u uzyskuje si¢ duze obcigzenie estymatorow.

ANALIZA EMPIRYCZNA

Analize ryzyka ekstremalnego przeprowadzono na przyktadzie rynku metali
szlachetnych oraz niezelaznych. Badaniu poddano dzienne logarytmiczne stopy
zwrotu cen spot zamknigcia dla notowan zlota, srebra, platyny palladu, miedzi,
otowiu, aluminium, niklu, cyny oraz cynku) notowane w okresie styczen
2005 — grudzien 2013 na London Metal Exchange (LME). W sytuacji braku
obserwacji dla t-go dnia dla jakiegokolwiek z metali, dzien ten usunigto dla
wszystkich  metali  poddanych  badaniu. Jako teoretyczne rozklady
prawdopodobienstwa stuzace szacowaniu miernikoéw ryzyka ekstremalnego
wykorzystano rozklad normalny, rozklad alfa-stabilny oraz rozklad GPD. Jako
punkty progowe okreslajace poczatki ogondw rozktadu przyjeto kwantyl rzgdu
0,05 (lewy ogon) oraz kwantyl rzgdu 0,95 (prawy ogon). W artykule przedstawiono
tylko najistotniejsze wyniki badania z punktu widzenia analizy ryzyka
ekstremalnego. Rysunek 1 przedstawia szeregi czasowe cen® i stop zwrotu dla
platyny oraz miedzi, ktore w badanym okresie wykazywaty si¢ najwickszym
zrdéznicowaniem wartosci stop zwrotu.

Zarowno wykresy cen, jak i stop zwrotu obrazujg wysoki poziom zmien-
no$ci. Stopy zwrotu wykazuja dodatkowo generowanie skupisk danych. Analiza
statystyk opisowych wskazala, ze wszystkie badane metale cechuje wysoki poziom
kurtozy oraz lewostronna asymetria (za wyjatkiem stopy zwrotu niklu). Nasuwa to
przypuszczenie o rozbieznosci rozktadow empirycznych z rozktadem normalnym.
Celem weryfikacji tego sadu oszacowano parametry tego rozkladu oraz
zastosowano testy zgodno$ci Andersona-Darlinga (AD) oraz Cramera-von Misesa
(CvM). Odrzucajac hipoteze gloszaca, ze empiryczne rozktady stop zwrotu metali

¥ Modelowanie grubosci lewego ogona prowadzi sie dla wartosci zmiennej losowe;j
z lewego ogona, ale zapisanych z przeciwnym znakiem.
* Platyna: USD/uncja trojafiska; miedz: USD/mt.
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podlegaja rozktadowi normalnemu oszacowano parametry rozktadu alfa-stabilnego
oraz rozktadu GDP. Testy AD oraz CvM potwierdzily zasadno$¢ ich wykorzys-
tania na poziomie istotnosci 0,05.

Rysunek 1. Szeregi czasowe cen spot zamknigcia oraz stop zwrotu dla platyny oraz miedzi

Platyna | cena Platyna | stopa zwrotu

Miedz | cena MiedZ | stopa zwrotu

. . .
50 1000 1500 200

Zrodto: obliczenia whasne

Parametry rozktadu alfa-stabilnego oraz parametr ksztattu rozktadu GPD dla
prawego i lewego ogona przedstawiono w Tabelach 1 oraz 2.

Tabela 1. Parametry rozktadu alfa-stabilnego

Metal/parametr a B f 6

Ztoto 1,69396 -0,23305 0,00037 0,00736
Srebro 1,65994 -0,28252 0,00043 0,01241
Pallad 1,71550 -0,16473 0,00066 0,01210
Platyna 1,65652 -0,23184 0,00009 0,00812
Miedz 1,70344 -0,06516 0,00032 0,01179
Otow 1,77376 -0,21055 0,00012 0,01510
Aluminium 1,84995 -0,15410 -0,00001 0,01031
Nikiel 1,76868 0,04937 0,00008 0,01546
Cyna 1,72575 -0,20711 0,00008 0,01120
Cynk 1,80116 -0,07820 0,00030 0,01445

Zréodlo: obliczenia wlasne
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Tabela 2. Parametr ksztattu rozktadu GPD

Metal/parametr | £ - lewy ogon | € - prawy ogon
Ztoto 0,1113 0,0969
Srebro 0,2102 0,0571
Pallad 0,1501 0,0146
Platyna 0,0970 0,0627
MiedzZ -0,0022 0,0825
Otow 0,0452 0,0269
Aluminium -0,0131 -0,1083
Nikiel 0,1103 0,0572
Cyna 0,0361 0,1745
Cynk -0,0135 -0,0787

Zrodlo: obliczenia wlasne

Uzyskane wyniki wskazuja na gruboogonowy charakter rozktadow stop
zwrotu badanych metali. Parametr grubosci ogona dla rozktadu alfa-stabilnego
wskazuje ciezsze ogony dla rozkltadow stop zwrotu metali szlachetnych. Rozklady
te wykazuja dodatkowo silniejsza lewostronng asymetri¢ oraz $rednio-nizszy
poziom zrdéznicowania mierzony parametrem skali w stosunku do metali
niezelaznych. W przypadku rozktadu GPD metale szlachetne wykazuja ciezszy
lewy ogon, czyli wigksze prawdopodobienstwo pojawienia si¢ ekstremalnej
warto$ci stopy zwroty. Dla rozktadu stop zwrotu miedzi, aluminium oraz niklu
wyniki sugeruja lekkie lewe ogony (dla aluminium oraz cynku podobne wnioski
dotycza prawego ogona).

W  kolejnym etapie przeprowadzono ocen¢ ryzyka ekstremalnego.
Wykorzystano mierniki dane wzorami (1) — (3), natomiast teoretyczne warto$ci
miar wyznaczono stosujgc rozktad normalny, alfa-stabilny oraz GPD. Wyniki
przedstawiono w Tabelach 3-8.

Tabela 3. VaR - kwantyl rzedu 0,05

Metal/rozktad rozklad rozklad rozklad alfa- |1 104 GpD
empiryczny normalny stabilny
Ztoto -0,02110 -0,02092 -0,01972 -0,02112*
Srebro -0,03602 -0,03795 -0,03460 -0,03720*
Pallad -0,03386 -0,03418 -0,03161 -0,03363*
Platyna -0,02362 -0,02442 -0,02370* -0,03783
Miedz -0,03208 -0,03309* -0,03097 -0,03384
Otow -0,04114 -0,04023 -0,04110* -0,04360
Aluminium -0,02555 -0,02622 -0,02549* -0,02679
Nikiel -0,04159 -0,04188* -0,03905 -0,04357
Cyna -0,03478 -0,03376 -0,03225 -0,03523*
Cynk -0,03708 -0,03757 -0,03669* -0,03969

* warto$¢ najblizsza empirycznej w sensie odleglosci euklidesowej
Zréodto: obliczenia whasne
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Tabela 4. ES — kwantyl rzgdu 0,05
Metal/rozktad ro_zklad rozklad rozklagl alfa- rozktad GPD
empiryczny normalny stabilny
Ztoto -0,03170 -0,03209 -0,03159 -0,03174*
Srebro -0,05971 -0,06128 -0,06048* -0,06017*
Pallad -0,05183 -0,05291 -0,05243* -0,05271
Platyna -0,03783 -0,03922 -0,03821* -0,03846
Miedz -0,04723 -0,04872 -0,04791 -0,04759*
Otow -0,05764 -0,05811 -0,05788 -0,05779*
Aluminium -0,03635 -0,03786 -0,03702 -0,03699*
Nikiel -0,05738 -0,05771 -0,05746* -0,05762
Cyna -0,05055 -0,05213 -0,05194 -0,05102*
Cynk -0,05297 -0,05391 -0,05349 -0,05317*
* warto$¢ najblizsza empirycznej w sensie odlegtosci euklidesowej
Zrédlo: obliczenia whasne
Tabela 5. MS — kwantyl rzedu 0,05
Metal/rozklad ro_zkiad rozktad rozk%a(_i alfa- rozklad GPD
empiryczny normalny stabilny
Ztoto -0,02711 -0,02918 -0,02812 -0,02824*
Srebro -0,04779 -0,04803 -0,04797 -0,04791*
Pallad -0,04517 -0,04681 -0,04592 -0,04613*
Platyna -0,03186 -0,03277 -0,03249* -0,03198
Miedz -0,04272 -0,04325 -0,04311* -0,04289
Olow -0,05247 -0,05319 -0,05304 -0,05269*
Aluminium -0,03260 -0,03387 -0,03295* -0,03314
Nikiel -0,05090 -0,05219 -0,05147 -0,05124*
Cyna -0,04488 -0,04702 -0,04547 -0,04519*
Cynk -0,04733 -0,04971 -0,04813 -0,04791*
* warto$¢ najblizsza empirycznej w sensie odlegtosci euklidesowej
Zrédto: obliczenia whasne
Tabela 6. VaR — kwantyl rzedu 0,95
Metal/rozktad ro.zklad rozklad rozlda(.i alfa- rozktad GPD
empiryczny normalny stabilny
Ztoto 0,02011 0,02183 0,01931 0,02056*
Srebro 0,03375 0,03893 0,03271 0,03408*
Pallad 0,03224 0,03536 0,03172 0,03220*
Platyna 0,02210 0,02483 0,02137 0,02168*
Miedz 0,03241 0,03388 0,03112 0,03178*
Otow 0,03865 0,04096 0,03776 0,03879*
Aluminium 0,02590 0,02620 0,02505 0,02603*
Nikiel 0,04095 0,04185 0,03957 0,04067*
Cyna 0,03186 0,03471 0,03020 0,03168*
Cynk 0,03862 0,03806 0,03628 0,03812*

* warto$¢ najblizsza empirycznej w sensie odlegtosci euklidesowej
Zrodto: obliczenia wlasne
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Tabela 7. ES — kwantyl rzedu 0,95

Metal/rozktad rozklad rozklad rozklad alfa- 1104 GPD
empiryczny normalny stabilny
Zoto 0,02792 0,02937 0,02884 0,02817*
Srebro 0,04714 0,04866 0,04895 0,04821*
Pallad 0,04506 0,04628 0,04594 0,04562*
Platyna 0,03184 0,03301 0,03288 0,03203*
MiedZ 0,04642 0,04737 0,04712 0,04695*
Otow 0,05420 0,05549 0,05517 0,05479*
Aluminium 0,03425 0,03612 0,03596 0,03514*
Nikiel 0,05766 0,05809 0,05799 0,05793*
Cyna 0,04664 0,04769 0,04737 0,04689*
Cynk 0,05049 0,05219 0,05186 0,05096*
* warto$¢ najblizsza empirycznej w sensie odlegtosci euklidesowej
Zrédto: obliczenia whasne
Tabela 8. MS — kwantyl rzedu 0,95
Metal/rozklad ro.zklad rozktad rozkla(_i alfa- rozklad GPD
empiryczny normalny stabilny
Zloto 0,02531 0,02673 0,02655 0,02637*
Srebro 0,04311 0,04319 0,04309* 0,04314
Pallad 0,04108 0,04221 0,41250 0,04199*
Platyna 0,02755 0,02879 0,02856 0,02801*
Miedz 0,03976 0,04107 0,04183 0,04095*
Otow 0,04927 0,05128 0,05117 0,05033*
Aluminium 0,03165 0,03247 0,03256 0,03195*
Nikiel 0,05247 0,05371 0,05323 0,05289*
Cyna 0,04033 0,04219 0,04194 0,04087*
Cynk 0,04703 0,04951 0,04872 0,04781*

* warto$¢ najblizsza empirycznej w sensie odleglosci euklidesowej
Zrédto: obliczenia wlasne

W Tabelach 3-8 przedstawiono oszacowane mierniki ryzyka ekstremalnego.

W przypadku szacowania warto$ci zagrozonej dla lewego ogona wykazano, ze
najblizsze wyniki warto§ciom empirycznym uzyskano dla rozktadu alfa-stabilnego
oraz GPD. Tylko dla stop zwrotu miedzi i niklu doktadniejszy okazal si¢ rozktad
normalny. Podobne wnioski wyciagnigto dla koherentnych miernikoéw ES oraz MS.
Poréwnujgc obie grupy metali w konteks$cie oczekiwanej wartosci powyzej VaR
metale szlachetne doktadniej opisuje rozktad GPD, natomiast metale niezelazne
— rozktad alfa-stabilny. Biorgc pod uwage prawy ogon rozktadu bez wzgledu na
wybrang kwantylowa miarg ryzyka oszacowania blizsze warto§ciom rzeczywistym
uzyskano dla rozktadu GPD, bez wzgledu na grupg, do ktorej przynalezy
analizowany metal.
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PODSUMOWANIE

Rynek metali oraz powigzany z nim przemyst stalowy jest istotnym
elementem kazdej rozwijajacej si¢ i1 dojrzale uksztattowanej gospodarki. Stanowi
on takze interesujace, alternatywne dla rynku kapitatlowego pole inwestycyjne. Nie
jest to jednak obszar powszechnie eksplorowany. Jednakze biorac pod uwage fakt,
ze wlasnie surowce stanowig istotne zrodlo pomnazania kapitalu w sytuacji
kryzysoéw gospodarczo-finansowych, nalezy zwroci¢ ku niemu uwage. W pracy
podjeto probe oceny ryzyka ekstremalnego na rynku metali szlachetnych oraz
niezelaznych. Wykorzystano kwantylowe miary ryzyka, w tym miary koherentne.
Oszacowania tych miar prowadzono przy wykorzystaniu wybranych rozktadow
prawdopodobienstwa: rozktadu normalnego, alfa-stabilnego oraz GPD. Za
ekstremalng stope zwrotu uznano warto$¢ ponizej kwantyla rzedu 0,05 lub powyzej
kwantyla rzedu 0,95. Wyniki analizy pokazuja, ze analiza tego rodzaju ryzyka
inwestycyjnego przy wykorzystaniu rozktadu gaussowskiego jest niezasadna.
Pokazano, ze zarowno metale szlachetne jak i niezelazne wykazuja wlasnosé
grubych ogondw. Ponadto sg to rozklady asymetryczne oraz leptokurtyczny.
Metale szlachetne posiadajg ci¢zszy lewy ogon niz metale niezelazne. Porownujac
wyniki empiryczne z wynikami uzyskanymi dla rozktadoéw teoretycznych
wykazano roznice, ktora zwigzana jest z wyborem ogona rozktadu. W przypadku
lewego ogona (strata) zdecydowanie doktadniejsze oszacowania miar ryzyka
ekstremalnego uzyskano dla rozktadu alfa-stabilnego oraz GPD, natomiast dla
ogona prawego — dla rozktadu GPD. Wniosek ten jest istotng informacjg z punktu
widzenia podejmowanych dziatan inwestycyjnych.

Komentujac wlasnosci rozktadow alfa-stabilnych oraz rozktadu GPD nalezy
zwréci¢ uwage na dwa wazne fakty. Po pierwsze, do 0Szacowania parametru
stabilnosci w rozkladzie alfa-stabilnym wykorzystywane sa wszystkie realizacje
zmiennej ryzyka. Ponadto uzyskany wynik jest ogdélnym poziomem grubosci
ogona, bez rozroznienia czy jest to ogon prawy, czy lewy. Dodatkowo, symulacje
warto$ci zmiennych losowych o rozktadach alfa-stabilnych wykazujg, ze czgsto
generowane sg obserwacje ulokowane bardzo daleko w ogonach rozktadu, co moze
wplywa¢ na rzeczywiste szacunki miar ryzyka. Po drugie, do oszacowania miar
ryzyka opartych na wartosciach z ogona rozktadu nalezy stosowac takie rozktady,
ktore takie obserwacje uwzgledniajg. W tym przypadku zastosowane znajduja
uogolnione rozktady Pareto. Ich wazna zaletg jest mozliwos$¢ niezaleznej oceny
lewego (strata) oraz prawego (zysk) ogona rozktadu.
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COMPARISON ANALYSIS OF EXTREME
RISK ON NON-FERROUS
AND PRECIOUS METALS MARKET

Abstract: The purpose of this article is to present initial results obtained in
analysis of extreme risk of returns related to investments in non-ferrous and
precious metals. Comparison analysis refers to possible investment decisions.
The methodology is based on events observed in tails of distributions,
including quantile risk measures and so, the family of heavy-tailed
distributions has been used. The analysis shows that exists significant
discrepancy in volatility and extreme risks between these two groups of
metals. This information may be useful in construction of diversified
investment portfolios and decision making related to extreme events.

Keywords: risk, extreme risk, quantile risk measures, Value-at-Risk, metals
market
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Streszczenie: Zrdznicowanie w dostepie do ustug opieki zdrowotnej, to
powazne wyzwanie dla systemow zdrowotnych we wszystkich krajach
swiata. W artykule podjeto probe oceny dostepnosci do lecznictwa
onkologicznego w uktadzie przestrzennym 16 wojewddztw wykorzystujac
metod¢ DEA. Jako miernik dostgpu przyjeto poziom zgonéw a jako
podstawowe bariery dostepu liczbe t6zek i lekarzy. Wykorzystano informacje
statystyczne pochodzace z GUS z 2013 r. Wyniki pozwalaja oceni¢
zroznicowanie przestrzenne dostepu do leczenia onkologicznego oraz
okresli¢ wymagane zmiany zasobow (lekarzy i t6zek), ktore majg ten dostep
poprawid.

Stowa kluczowe: dostep do opieki zdrowotnej, leczenie onkologiczne, DEA

WPROWADZENIE

Dostepnos¢ do dobrej opieki medycznej ma tendencj¢ do zmieniania sig
odwrotnie proporcjonalnie do zapotrzebowania na nig w obstugiwanej populacji.
To prawo odwrotnej opieki (inverse care law), sformutowane w 1971 roku przez
Harta, nie stracilo na aktualnosci. W obszarach o wigkszej zachorowalnosci lekarze
pierwszego kontaktu sg bardziej obcigzeni a lekarze w szpitalach maja do
czynienia z ci¢zszymi przypadkami, przy czesto ograniczonych z tego powodu
zasobach personalnych i sprzetowych [Hart 1971].

Zroznicowanie w dostepie do ustug opieki zdrowotnej pozostaje gldownym
wyzwaniem systemow zdrowia publicznego praktycznie we wszystkich krajach
$wiata [Levesque i in. 2013]. Problem ten dostrzega si¢ zardbwno w krajach wysoko
rozwinietych jak Stany Zjednoczone [Gautam i in. 2014], w krajach Ameryki
Potudniowej jak Brazylia i Kolumbia [Garcia-Subirats i in. 2014] czy tez w krajach
afrykanskich jak Nigeria [Samuel, Adagbasa 2014]. Podkresla sig, ze skuteczna
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ocena przestrzennego zréznicowania dostepu do opieki zdrowotnej ma kluczowe
znaczenie dla poprawnego ksztattowania polityki zdrowotnej [Gautam i in. 2014].

Celem artykutu jest proba oceny dostgpnosci pacjentow do lecznictwa
onkologicznego w uktadzie przestrzennym polskich wojewodztw. Analiza dotyczy
oceny efektywnosci wykorzystania podstawowych zasobow, z ktorych korzysta sig
w terapii nowotworowej, bez uwzglednia przeptywu pacjentow miedzy
poszczegdlnymi oddziatami NFZ.

PROBLEM DOSTEPU DO USLUG MEDYCZNYCH

Dostepnos¢ opieki zdrowotnej jest zwykle definiowana w kontek$cie
mozliwosci dostgpu do instytucji opieki zdrowotnej lub samej ustugi §wiadczonej
przez taka instytucje, uwzgledniajac tatwos¢ jej uzyskania przez pacjentdw,
zgodnie z ich potrzebami [Levesque i in. 2013]. Ma na to wptyw wiele czynnikow,
jednakze dominujg tu charakterystyki dostgpnosci do zasobéw systemoéw ochrony
zdrowia. Dostep moze by¢ produktem czynnikow podazowych, takich jak
lokalizacja, dostgpnos$¢, koszt i adekwatnos$¢ ustug, jak i czynnikdéw popytu, takich
jak rodzaj ustugi wynikajacy z potrzeb i mozliwosci ich zaspokojenia [Aday,
Andersen 1974, Andersen 1995, Meyer i in. 2013]. Wskazuje si¢ cztery gtowne
wymiary charakteryzujace dostgp pacjentow do ustug medycznych [Peters i in.
2008]:

1. Dostgpnos¢ geograficzna okre§lana czasem podrozy od miejsca zamieszkania
do miejsca $wiadczenia ustug.

2. Osiagalno$¢ okreslajaca potencjalng mozliwos¢ dostepu do odpowiedniego
rodzaju opieki zgodnego z potrzebami, mierzona czasem oczekiwania.

3. Dostepno$¢ finansowa mierzona relacja miedzy cenami ustug a gotowoscia
1 zdolnoscig pacjentow do zaptaty za te ustugi.

4. Akceptowalnos¢, czyli poziom dopasowania wrazliwosci §wiadczeniodawcow
do spotecznych i kulturowych oczekiwan spotecznosci.

W badaniach dostepu uwzglednia si¢ cechy populacji takie jak dochéd
rodziny, ubezpieczenie oraz cechy systemu opieki zdrowotnej. Inny sposob oceny
dostepu bazuje na rezultatach przejscia pacjenta przez system, takich jak
wykorzystanie zasobow lub ocena satysfakcji pacjentow [Aday, Andersen 1974,
Andersen 1995]. Obserwuje sie, ze dostep do opieki zdrowotnej o odpowiedniej
jakosci jest niesprawiedliwy w szeregu dziedzin medycznych, np. takich jak:
diagnostyka nowotworowa, zabiegi chirurgiczne i podstawowa opieka zdrowotna.
To sa przyktady wspomnianego na poczatku artykutlu ,,prawa odwrotnej opieki”,
wedlug ktorego grupy o najwiekszych potrzebach opieki zdrowotnej otrzymujg
najnizszy poziom ustug. Zaktada si¢, ze indywidualne wykorzystanie dostgpu do
ustug powinno zaleze¢ tylko od stanu zdrowia, a nie np. statusu spoteczno-
ekonomicznego pacjentow [Meyer i in. 2013].
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W Polsce rowniez prowadzi si¢ szerokie analizy dostepnosci do systemu
opieki onkologicznej. W ramach programu Sprawne Panstwo [Sprawne Panstwo
2014] przeprowadzono analize funkcjonowania systemow opieki onkologicznej
w szesciu krajach, gdzie podkreslono problem efektywnosci ich funkcjonowania,
a w tym efektywnos$¢ wykorzystania dostepnych §rodkéw. Uczelnia Lazarskiego
zrealizowata  kompleksowy  projekt analizy dostgpnosci do leczenia
onkologicznego w uktadzie terytorialnym polskich wojewodztw [np. Gryglewicz
i in. 2014, Galazka-Sobotka (red.) 2013]. W badaniach tych skupiono si¢ na
analizie naktadow finansowych, uwzgledniajac szczegdtowe procedury.

Zaproponowana w artykule koncepcja oceny dostepnosci bazuje natomiast
na analizie zasobéw oraz stworzeniu jednego zagregowanego wskaznika
pozwalajacego na oceng tacznego oddziatywania kilku czynnikow.

METODA DATA ENVELOPMENT ANALYSIS

Nieparametryczna metoda DEA pozwala zidentyfikowaé zrddta i oszacowad
wielko$¢ nieefektywnosci funkcjonowania poréwnywanych obiektow, zwanych
jednostkami decyzyjnymi (Decision Making Units DMU), ktére moga by¢ opisane
wieloma naktadami i wieloma rezultatami [Charnes i in. 1991]. Nie jest konieczna
znajomos$¢ zalezno$ci funkcyjnej migdzy naktadami a rezultatami, jak rowniez nie
sa ustalane wagi dla poszczegdlnych zmiennych modelu. Badanie efektywnos$ci
polega na wyznaczaniu obiektow wzorcowych 1 przyrownywaniu do nich
pozostatych obiektow, tak wiec okresla si¢ efektywnos¢ wzgledng. Pierwszym
1 najczesciej stosowanym jest model CCR, w ktérym miara efektywnosci kazdej
DMU otrzymywana jest, jako maksimum ilorazu wazonych rezultatow do
wazonych naktadow. Wynik efektywnosci €, dla grupy DMU (j=1,...,n) jest

obliczany dla rezultatow (Y,;, r=1...,S) i naktadow (X;, i=1...,m) [Cooper

i in. 2011]. Orientacja modelu na naktady lub rezultaty zalezy tez od tego, ktore
zmienne (naktady czy rezultaty) sa mozliwe do kontrolowania przez decydenta. W
wiekszo$ci przypadkdéw zastosowan w publicznej opiece zdrowotnej przyjmuje si¢
modele zorientowane na rezultaty, gdyz poziomy naktadéw sa z reguly stale, a
menedzerowie majg wigkszg elastycznos¢ w kontrolowaniu rezultatow [Jehu-
Appiah i in. 2014]. Natomiast w przypadku problemu analizowanego w tym
artykule przyjeto model zorientowany na naklady, co pozwala na wskazanie
kierunkéw zmian wielkosci podstawowych zasobow dla wojewddztw uznanych za
nieefektywne.

Model CCR zorientowany na naktady, ktorego celem jest minimalizacja
wykorzystania nakltadow, do osiggni¢cia danego poziomu rezultatdéw, ma postacé
[Cooper i in. 2011, Seiford, Zhue 1999, Simdes, Marques 2011]:

0" =mind (1)

dla warunkow:
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gdzie: 4, to wspofczynniki intensywnosci [Guzik 2009].

Granice mozliwosci produkcyjnych wyznaczaja DMU w pehi efektywne.
Model CCR zaktada state korzysci skali, natomiast w modelu BCC zaktada si¢
zmienne korzysci skali. Zastosowanie obu modeli pozwala na obliczenie
efektywnosci technicznej (TE) oraz czystej efektywnosci technicznej (PTE)
i efektywnosci skali (SE). Aby uwzgledni¢ w modelu zmienne korzysci skali,
konieczne jest dodanie do powyzszego modelu warunku [Cooper i in. 2011]:

izj =1 (4)
j=1

Kiedy w miare wzrostu produkcji dlugookresowy koszt przecigtny maleje,
wystepuja korzysci skali, gdy zwigksza sig¢, pojawiaja si¢ niekorzysci skali. W
przypadku gdy si¢ nie zmienia, sa state korzysci skali [Mankiw i in. 2009; Zhao
i in. 2011]. Stad wielkos§¢ DMU moze by¢ przyczyna nieefektywnos$ci, ktora
przyjmuje dwie formy; malejacych badz rosnacych korzysci skali. DMU moze by¢
zbyt duza w stosunku do wolumenu dziatalnosci, ktéora prowadzi; a zatem moze
doswiadcza¢ niekorzysci skali, lub moze by¢ zbyt mata dla swojego poziomu
dziatania, a zatem doswiadcza korzysci skali [Jehu-Appiah i in. 2014].
Efektywnos$¢ skali (SE) obliczana jest, jako stosunek wartosci efektywnosci CCR
(TE) do wartos$ci efektywno$ci BCC (PTE) [Chilingerian 1995, Ramanathan 2006]:

SE=_E_ 5)
PTE

Okreslenie, czy DMU znajduje si¢ w obszarze rosnagcych czy malejacych
korzy$ci skali moze by¢ przeprowadzone na podstawie wartosci sSumy
wspotczynnikow intensywnosci [np. Guzik 2009, Seiford, Zhue 1999] lub na
podstawie poréwnania wynikéw modelu BCC z wynikami modelu z nierosngcymi
korzysciami skali NIRS (Non-Increasing Returns to Scale). Model NIRS wymaga
zmiany warunku (4) na ponizej sformutowany [Cooper i in. 2007]:

;ﬂ,j <1 )

Jezeli dla danej DMU wynik efektywnosci z modelu BCC jest rowny
wynikowi NIRS to dziata ona w warunkach malejacych korzysci skali. Gdy wynik
efektywnosci z modelu CCR jest rowny wynikowi NIRS to DMU pracuje
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W najbardziej produktywnej skali. W pozostatych przypadkach mamy do czynienia
z rosngcymi korzysciami skali [Avkiran 2000].

Kiedy DMU ma rosnace korzysci skali, wzrost rezultatow jest
proporcjonalnie wigkszy niz wzrost naktadow, natomiast gdy DMU ma
zmniejszajace si¢ korzysci skali, wzrost rezultatow jest proporcjonalnie mniejszy
niz wzrost naktadéw [Doumpos i in. 2014, Jehu-Appiah i in. 2014].

STRUKTURA MODELU

Przeprowadzona analiza dotyczy problemu dostepu do ustug onkologicznych
w 16 polskich wojewddztwach. Wykorzystano dane pochodzace z rocznikow
statystycznych  wojewodztw  [GUS 2014] oraz biuletynu statystycznego
wydawanego przez Ministerstwo Zdrowia [Ministerstwo Zdrowia 2014].

Jednym z gtéwnych celéow stosowania DEA jest projekcja nieefektywnych
DMU na granicg produkcji, dla przypadku, gdy naktady sa traktowane jako zasoby
potrzebne do wytworzenia rezultatéw [Cooper i in. 2007]. Chociaz DEA ma silne
powigzanie z ekonomicznag teorig produkcji, jest rowniez szeroko wykorzystywana
do analizy porownawczej (benchmarkingu). W tym przypadku, efektywne DMU
nie tworzg ,,granicy produkcji”, lecz prowadzg do stworzenia ,,granicy najlepszych
praktyk”. W tym przypadku naktady nie sg traktowane, jako zasoby potrzebne do
osiagniecia okre§lonych rezultatow. Poszczegdlne zmienne w modelu sg uznawane
za naktady, jezeli nizsze poziomy ich wartos$ci, z punktu widzenia celu badania, sg
oceniane pozytywnie, a za rezultaty, jezeli wyzsze poziomy ich wartosci sa
oceniane pozytywnie [Cook i in. 2014].

Jest wiele przyktadow stosowania w modelach DEA zmiennych zastepczych
(proxy), co zwykle wynika z trudnosci zwigzanych z bezposrednim pomiarem
charakterystyk potrzebnych do formutowania modelu [Spinks, Hollingsworth
2009, Gonzalez i in. 2010, Levesque i in. 2013]. W modelu przyjeto trzy zmienne
traktowane jako naklady, ktore sa proxy dla barier w dostgpnie do ustug
zdrowotnych, a wiec powinny by¢ minimalizowane: LECZ_LOZKO, LECZ_LEK,
NOWE_LEK oraz jedng zmienng LECZ ZGONY, ktéra w modelu pelni role
rezultatu i jest proxy dla skutecznosci funkcjonowania opieki onkologicznej. Dwie
pierwsze zmienne odwzorowujg dostepno$¢ do dwoch podstawowych zasobow.
LECZ LOZKO jest okreslona, jako stosunek liczby osob leczonych do liczby
dostepnych tozek onkologicznych, natomiast LECZ LEK jest obliczana jako
stosunek liczby leczonych do liczby lekarzy ze specjalnoscia onkologiczna. Trzecia
zmienna NOWE_LEK, begdaca stosunkiem liczby nowych zachorowan w danym
roku do liczby lekarzy, odwzorowuje wzrost obcigzenia lekarzy wynikajacy
z pojawienia si¢ nowych pacjentow. Zmienna LECZ_ZGONY obliczana jest jako
stosunek liczby oséb leczonych do liczby zarejestrowanych zgonow.

Obliczono catkowita efektywno$¢ techniczng (TE), czystg efektywnosé
techniczng (PTE) oraz efektywnos$¢ skali (SE). Porownanie wynikow modelu NIRS
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z BCC i CCR pozwala na okreslenie, czy DMU bedaca przedmiotem rozwazan jest
w strefie rosnacych czy malejacych korzysci skali.

WYNIKI I ICH INTERPRETACJA

Na podstawie danych opublikowanych w roku 2014, wykorzystujac opisany
model, uzyskano wyniki, ktore przedstawione sag w Tabeli 1. Opisy
poszczegdlnych kolumn znajduja si¢ ponizej tabeli.

Tabela 1. Wyniki obliczen efektywnosci technicznej, pelnej efektywnosci techniczne;j
i efektywnosci skali

Wojewodztwo CCR |BCC| SE |[NIRS| RTS | ZM L2 L3
Dolno$laskie 0,78 0,79| 0,98| 0,79| D | 0,22 12,0
Kujawsko-pomorskie 0,56| 0,72] 0,79| 0,56| | 0,44 75,7
Lubelskie 0,85| 0,98| 0,86| 0,98| D | 0,15 21,3
Lubuskie 0,89 1| 0,89| 0,89| | 0,11 58,5
Lodzkie 0,57| 0,67| 0,85| 0,67| D |043]1718
Matopolskie 0,83| 0,90| 0,93| 0,83] | 0,17 58,8
Mazowieckie 1 1 1 1] C
Opolskie 0,51| 0,55| 0,94| 0,51| | 0,49 |146,1|140,7
Podkarpackie 0,94| 0,94 1] 094 D |0,06 55,9
Podlaskie 0,94 1] 0,94 1| D |0,06 | 16,7
Pomorskie 0,69 1] 0,69| 0,69 | 0,31 163,6
Slaskie 0,97 1] 0,97 1| D |0,03] 56,0
Swietokrzyskie 0,68| 0,73| 0,94| 0,68| | 0,32 77,1
Warminsko-mazurskie 1 1 1 1| C
Wielkopolskie 0,83 1| 0,83 1| D |0,17 |146,6
Zachodniopomorskie 0,80 0,95| 0,85| 0,80| | 0,2 30,3

Zrodto: obliczenia wlasne

Wynik ogblnej efektywnosci technicznej znajduje si¢ w kolumnie CCR,
czystej efektywnosci technicznej w kolumnie BCC, wyliczona na ich podstawie
efektywnos¢ skali znajduje si¢ w kolumnie SE. Kolumna NIRS zawiera wyniki
efektywnosci wyliczone dla nierosnacych korzysci skali, co jest podstawa do
ustalenia, czy DMU znajduje si¢ w strefie rosngcych (I), malejacych (D) czy
statych (C) korzysci skali, co znajduje sie w kolumnie RTS. Kolumna ZM to
zmiana radialna (CCR), obliczana jako (1-TE).

Jedynie dwa wojewodztwa mazowieckie i warminsko-mazurskie $wiadcza
ustugi w najbardziej produktywnej wielkosci skali (SE rowne 1). Pozostate
wojewodztwa nie dziataja w optymalnej skali, 7 znajduje si¢ W strefie rosnacych
korzysci skali i 7 w strefie malejacych. W pierwszym przypadku funkcjonuja one
ponizej swoich optymalnych wielkos$¢ skali, a tym samym, aby mogly zwigkszy¢
swoja efektywno$¢ techniczng (TE) powinny zwiekszy¢ skale dziatania. W drugim
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przypadku, dla uzyskania wyzszej efektywnosci technicznej, zmniejszenie ich skali
dziatania wydaje si¢ by¢ wlasciwym rozwigzaniem [Kumar, Gulati 2008].

Nieefektywne DMU moga uzyska¢ pelng efektywno$¢ techniczng (zgodnie
z definicja Farella), pod warunkiem, ze wszystkie naktady zostang zmniejszone
proporcjonalnie do wartosci nieefektywnosci (1-TE), obliczonej wedlug modelu
CCR (kolumna ZM). Uzyskanie peinej efektywnosci w sensie Pareto wymaga
uwzglednienia w projekcji niezerowych luzow [Kumar, Gulati 2008]. Tabela 1,
w kolumnach oznaczonych L2 i L3, zawiera informacje o luzach (nadwyzkach)
naktadow zmiennych: LECZ _LEK i NOWE_LEK odpowiednio. Dla zmiennej
LECZ_LOZKO, dla wszystkich DMU luzy maja wartosci zerowe. W Tabeli 2
przedstawiono projekcje dla nieefektywnych DMU, uwzgledniajac zmiang radialng
(kolumna Radialna) oraz zmiang catkowita z uwzglednieniem luzéw (kolumna
Catkow.). Podano wartosci, o jakie nalezy zmniejszy¢ naktady, aby DMU
osiagnety petlng efektywnosc.

Tabela 2. Zmniejszenie warto$ci naktadow konieczne do osiagniecia petnej efektywnosci
w wojewodztwach nieefektywnych

Wojewddztwo CCR LE_CZ_LOZKO L_ECZ_LEK N_OWE_LEK
Radialna | Catkow. | Radialna| Catkow. | Radialna | Catkow.

Dolno$laskie 0,78 | 155 155 | 198,3 | 1983 | 795 91,5
Kujawsko-pomorskie | 0,56 | 29,2 29,2 | 2276 | 2276 | 1438 | 2195
Lubelskie 0,85| 10,9 10,9 | 1015 | 1015 | 423 63,6
Lubuskie 0,89 4.4 4,4 62,5 62,5 | 309 89,4
t.odzkie 0,57 | 494 49,4 | 770,9 9427 | 2455 | 245,5
Matopolskie 0,83 9,2 9,2 78,2 78,2 41,4 | 100,2
Opolskie 051 ] 39,9 39,9 | 798,0 | 9441 | 3879 | 5285
Podkarpackie 0,94 3,3 3,3 40,2 40,2 | 189 74,8
Podlaskie 0,94 4,1 4,1 28,1 44,8 10,0 10,0
Pomorskie 0,69 | 10,2 10,2 | 1148 114,8 | 115,7 | 279,3
Slaskie 0,97 1,7 1,7 | 20,8 76,8 7.3 7.3
Swietokrzyskie 0,68 193 19,3 | 298,3 | 298,3 | 1515 | 2287
Wielkopolskie 0,83 | 13,8 138 | 229,1 | 3756 | 765 76,5
Zachodniopomorskie | 0,80 9,0 90 | 1274 | 1274 | 56,3 86,6

Zréodlo: obliczenia wlasne

Poniewaz w modelu wszystkie zmienne sa wskaznikami, konieczne jest
dokonanie transformacji do zmiennych podstawowych. Zatozono, ze liczba
leczonych pacjentdow oraz nowych zachorowan nie moze by¢ sterowana przez
zarzadzajacych, wigc zmianie moga podlega¢ tylko dwie zmienne: liczba lekarzy
oraz liczba t6zek. Poniewaz jest to analiza ex post do obliczen wykorzystano dane
zaobserwowane dla badanego roku. W Tabeli 3 przedstawiono wartosci tych
zmiennych wykorzystane w obliczeniach (kolumna Obecna) oraz jaka jest ich
pozadana warto$¢, aby zapewni¢ pelng efektywnos¢ (kolumna Pozadana). Nalezy
to rozumie¢ w ten sposob, ze przy takiej liczbie pacjentow jak w roku 2013,
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osiagniecie peinej efektywnosci wymagatoby zwigkszenia liczby zasobow, jakimi
dysponujg poszczegdlne wojewddztwa. DEA jest metoda oceny wzglednej
efektywnosci, wigc w przypadku innej liczby pacjentow nalezaloby model
przeliczy¢. Pelna efektywno$¢ jest tu rozumiana, jako zapewnienie dostgpu na
takim poziomie, jaki jest w wojewddztwach: mazowieckim 1 warminsko-
mazurskim, ktérych zasoby sa wystarczajace dla sprawnej obstugi wszystkich
pacjentow.

Tabela 3. Zmiany podstawowych zasobow konieczne do osiggni¢cia petnej efektywnosci
w wojewodztwach nieefektywnych

_ Liczba t6zek Liczba lekarz
Wojewodztwo CCR Obecna Pozadana | Obecna Pqud)e/lna
Dolnoslaskie 0,78 449 579 35 45
Kujawsko-pomorskie | 0,56 203 359 26 46
Lubelskie 0,85 271 320 29 34
Lubuskie 0,89 169 189 12 13
Lodzkie 0,57 281 495 18 38
Matopolskie 0,83 416 500 49 59
Opolskie 0,51 100 195 5 12
Podkarpackie 0,94 283 301 23 24
Podlaskie 0,94 166 177 24 27
Pomorskie 0,69 281 404 25 36
Slaskie 0,97 836 861 70 78
Swietokrzyskie 0,68 170 251 11 16
Wielkopolskie 0,83 515 622 31 43
Zachodniopomorskie | 0,80 269 334 19 24

Zrodlo: obliczenia wlasne
WNIOSKI

Zastosowany model pozwala na ocene¢ dostepnosci do onkologicznej opieki
medycznej w ukladzie przestrzennym wojewddztw. Zastosowany model
reprezentuje podej$cie posredniej oceny dostgpnosci poprzez analize obcigzenia
podstawowych zasobdéw, jakimi sg lekarze i tozka szpitalne. Trzy zmienne
wskaznikowe pelnigce role nakltadow w modelu DEA, zastepuja (proxy)
podstawowe bariery limitujace  dostepnos¢ do ustug, wynikajacych
Z niewystarczajacych zasobow. Zmienna wskaznikowa petnigca role rezultatu jest
proxy dla skutecznosci systemu opieki onkologicznej. Zatozono, ze liczba zgondéw
jest tym mniejsza im bardziej efektywnie wykorzystywane sa podstawowe zasoby.
Oczywiscie nie s3 to jedyne czynniki, jakie wplywaja na efektywnos¢
funkcjonowania systemu opieki zdrowotnej w zakresie opieki onkologicznej.
Powaznym ograniczeniem w uwzglednieniu wigkszej liczby czynnikow jest mata
liczba porownywanych DMU (zgodnie z empiryczng zasada - liczba
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porownywanych obiektéw powinna by¢ przynajmniej trzykrotnie wigksza niz
faczna liczba zmiennych w modelu). Innym ograniczeniem w badaniach
bazujacych na ogdlnodostepnych statystykach jest to, ze nie wszystkie potrzebne
informacje sa zbierane lub udostgpniane.

Model DEA, poza rankingiem odwzorowujacym przestrzenne zréznicowanie
dostepnosci do ustug onkologicznych, pozwala na ocen¢ skali prowadzonej
dziatalnosci. W przypadku tego badania wolumen $wiadczonych ustug (liczba
pacjentow) jest poza kontrola zarzadzajacych, wiec nie mozna eliminowaé
niekorzysci skali zmiang liczby obstugiwanych pacjentow. Jednakze stwierdzenie,
ze az 14 wojewddztw dziata w nicodpowiedniej skali powinno stymulowac
decydentow do szerszego zainteresowania si¢ tym problemem. Trzeba tez
podkresli¢, ze skala dzialalno$ci limitowana jest zasobami, ale rowniez w duzej
mierze uzalezniona od podpisanych kontraktow z NFZ.

Waznym elementem wynikéw modeli DEA jest mozliwo$¢ okreslenia, jakie
dzialania nalezy podja¢, aby jednostki nieefektywne osiagnety pelng efektywnosé,
Przedstawiona projekcja w jednoznaczny sposob pokazuje braki w podstawowych
zasobach w badanych wojewodztwach.
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ASSESSMENT OF ACCESS TO ONCOLOGY THERAPEUTICS
IN POLISH PROVINCES

Abstract: Differentiation in access to health care services is a serious
challenge for health systems in all countries of the world. The article attempts
to assess the accessibility of oncological treatment in a spatial arrangement of
Polish regions using DEA method. As a measure of access the level of deaths
was adopted and as the primary barrier to access the number of beds and
doctors. Data from the Central Statistical Office for 2013 were used. The
results allow assessing the spatial differentiation of access to oncological
treatment and the required changes in the resources (doctors and beds) to
improve the access.

Keywords: access to healthcare, oncology treatment, DEA
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Streszczenie: Przedmiotem badan jest analiza poziomu rolnictwa
ekologicznego w krajach UE z wykorzystaniem, m. in. takich charakterystyk
jak: érednia powierzchnia upraw ekologicznych, udziat powierzchni upraw
ekologicznych w powierzchni uzytkow rolnych ogdtem, warto§é sprzedazy
detalicznej, wydatki na zywnos$¢ ekologiczng. Za pomocg wybranej liniowej
metody porzadkowania zbioru obiektéw sporzadzono ranking panstw. Wybor
procedury porzadkowania dokonano z wykorzystujac procedur¢ wspoma-
gajaca oparta na mierze podobienstwa uktadéw porzadkowych.

Stowa kluczowe: rolnictwo ekologiczne, metody porzadkowania liniowego,
ranking obiektow, wielowymiarowa analiza porownawcza

WSTEP

Rolnictwo ekologiczne w poroéwnaniu do rolnictwa zintegrowanego Oraz
rolnictwa konwencjonalnego jest formg gospodarowania i produkcji, ktore jest
najmocniej powigzane z jako$cig srodowiska przyrodniczego. Na $§wiecie ma ono
ponad stuletnig histori¢. Wzrost zainteresowania rolnictwem ekologicznym
w Europie miatl miejsce na przetomie lat osiemdziesiagtych i dziewigédziesiatych
XX wieku wraz z wejsciem w zycie rozporzadzenia Rady EWG 2092/91
regulujagcego zasady produkcji ekologicznej i po wprowadzeniu programu pomocy
dla dziatan w zakresie le$nictwa w rolnictwie wynikajgcego z rozporzadzenia Rady
EWG 2078/92 [Rozporzadzenie... 1991, 1992]. Zmieniajace si¢ warunki
spoteczno-ekonomiczne wymagaty kolejnych nowelizacji tych regulacji, ktore
pozwalaly 1 pozwalajg na wspdlnotowe ujednolicenie warunkow funkcjonowania
rolnictwa ekologicznego. W szczegolnosci w krajach UE produkcja ekologiczna
jest prawnie uregulowana i podlega wsparciu ze strony instytucji panstwowych.
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W krajach tych obserwujemy jej dynamiczny wzrost. Swiadczy o tym wzrost
zarowno powierzchni upraw ekologicznych jak i liczby gospodarstw
ekologicznych (Rysunek 1).

Rolnictwo ekologiczne dynamicznie si¢ rozwija na wszystkich kontynentach
to popyt na zywno$¢ ekologiczng, jak pisze McLendon [2010] jest jednak gtoéwnie
w krajach o wysokim poziomie rozwoju gospodarczego, poniewaz ceny produktow
ekologicznych sg zdecydowanie wyzsze niz produkowanych konwencjonalnie.
W dtuzszej perspektywie zdaniem Runowskiego [2009] produkty ekologiczne
pozostang zrodlem oferty zywnosciowej dla wiekszej niz obecnie, ale ciagle
ograniczonej czesci konsumentow, poniewaz znaczna czgSC konsumentow
w wyborze produktéw zywno$ciowych kierowac si¢ bedzie cena.

Rysunek 1. Przebieg zmian liczby gospodarstw ekologicznych (100tys.), powierzchni
upraw ekologicznych (mlIn ha) ogétem w 28 krajach obecnej UE, w latach
2005-2012 z wyznaczonymi liniami trendu (t=1,2,...,8)

12

L0 y=5,611+0,544-t, R*=0,994

9 =1484+0152-t, R? =0,961
2 1 ———

0 T T T T T T T T ]
2004 2005 2006 2007 2008 2009 2010 2011 2012 2013

o liczba ® powierzchnia

Zrodlo: opracowanie wlasne na podstawie: www.organic-world.net

Analiza rozwoju rolnictwa ekologicznego w krajach UE byta przedmiotem
wielu badan [m. in. Stankiewicz 2009, Smulak-Sikorska 2010, Kowalska 2010,
Golinowska 2013, Brodzinska 2014].

Celem artykutlu jest proba analizy regionalnego zrdéznicowania rozwoju
rolnictwa ekologicznego krajow UE-27" w roku 2012 ze wzgledu na wybrane
charakterystyki. W tym celu, do opisu badanego zjawiska wykorzystano metode
porzadkowania liniowego zbioru obiektow grupy oparta na zmiennej syntetycznej
wytypowang z wstepnej listy metod. Syntetyczny miernik pozwolil uporzadkowac
kraje UE ze wzgledu na poziom rolnictwa ekologicznego.

! Ze wzgledu na brak danych w badaniach nie uwzgledniono Malty.
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W pracy poddano takze ocenie zalezno§¢ miedzy wskaznikami opisujacymi
rolnictwo ekologicznego a podstawowym miernikiem stuzacym do okreslenia
wielkos$ci gospodarki, tj. PKB.

MATERIAL I METODA ANALIZY

Analize prowadzono na podstawie danych pochodzacych z Raportow The
Word of Organic Agriculture oraz bazy danych EUROSTAT.

Przyjete do analizy zmienne diagnostyczne to:

X; - $rednia powierzchnia upraw ekologicznych [ha],

X, - powierzchnia upraw ekologicznych przypadajaca na 1000mieszkancow [hal],

Xs- udziatl powierzchni gospodarstw ekologicznych w powierzchni gospodarstw
rolnych ogdtem [%],

X4~ warto$¢ sprzedazy detalicznej na 1000ha upraw ekologicznych [min euro],

Xs- roczna kwota przeznaczona na zywnos¢ ekologiczng [euro/mieszkancal.

Wszystkie zmienne mozna zakwalifikowaé¢ do zbioru stymulant®.

Wybierajac je kierowano si¢ analiza merytoryczna oraz dostgpnoscia
danych. Konstruujac cechy w postaci wskaznikow wyeliminowano wpltyw wiel-
kosci badanych obiektow. Wartoéci charakterystyk liczbowych zmiennych
diagnostycznych przedstawiono w Tabeli 1. Zmienne diagnostyczne w badanej
grupie panstw charakteryzuje duze zréznicowanie o czym $wiadczg warto$ci miar
zréznicowan.

Tabela 1. Podstawowe charakterystyki przyjetych zmiennych diagnostycznych

Charaktervstvki liczb Zmienne diagnostyczne
arakterys 1 lIcCzbowe
y y X 1 X 2 X 3 X 4 X 5

Maksymalna warto$¢ 367,18 | 108,77 19,87 19,11 | 158,59
Minimalna wartos¢ 4,78 2,87 1,28 0,02 0,73
Srednia arytmetyczna 60,50 28,59 6,56 2,85 36,71
Mediana 34,00 17,39 5,59 1,02 22,00
Wspbtrzedne mediany Webera 38,75 23,31 5,50 2,24 26,47
Odchylenie standardowe 75,81 26,50 4,59 4,68 4511
Wspotczynnik zmienno$ci 1,25 0,93 0,70 1,64 1,23
Iloraz skrajnych wartosci 76,84 37,88 15,49 | 93491 | 217,24
Wspdtczynnik skosnosci 3,06 1,66 1,31 2,57 1,55

Zrédlo: obliczenia whasne na podstawie: www.organic-world.net

W opracowaniu przyjeto zalozenie, ze kazda zmienna wnosi taka samg porcje
informacji do oceny badanych obiektow.

2 Stymulanta to taka zmienna, ktérej wysokie wartosci sg zjawiskiem pozadanym z punktu
widzenia oceny obiektu, natomiast niskie wartosci sg niepozadane.
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Dane statystyczne na podstawie, ktorych przeprowadzono analize¢ tworza
macierz:
Xll X12 1m
X21 XZZ XZ,m
e - »
X X X

gdzie X; oznacza warto$¢ cechy X; dla i —tego kraju.

Tabela 2. Wybrane metody porzadkowania liniowego, gd

zie: Q; - warto$¢ zmiennej

syntetycznej, z;; - warto§¢ unormowana j-tej zmiennej dla i-tego obiektu

Metoda | Zmienna syntetyczna

wzorcowa

B g, =22 7 mad )

e ’ dO=J+2sd,d=[; d; d;]

2 Q @ Z(Zii - Z(Zii B

% d +d/’ j= =

el z; :=max{zi.}, = {Zu}

d _med‘z = max ax|z, |

g Qi:l_‘;?, d, :med(d)+2,5mad(d),

g © mad(d) = med|d, ~med(d)| d =[d; d; d;]
bezwzorcowa

g . . .
= Z Z; M- liczba zmiennych diagnostycznych

Zrodlo: opracowanie wlasne [Hellwig 1968; Hwang , Yoon 1981; Lira i in. 2002]

W pierwszym etapie badan wytypowano cztery procedury porzadkowania
liniowego® (Tabela 2), przy czym w odniesieniu do metody bezwzorcowej
uwzgledniono trzy warianty ze wzgledu na formule normowania. Nastgpnie
sporzadzono sze$¢ rankingdw badanych obiektow.

¥ W przedstawionych badaniu przyjeto, ze wagi wszystkich zmiennych sa jednakowe, gdyz
w literaturze przedmiotu brak wskazan co do zréznicowanego znaczenia i roli
poszczegolnych cech.




Ranking panstw UE ze wzglgduna ... 229

Kazda z procedur wymaga aby zmienne diagnostyczne unormowac¢. W Tabeli 3
przedstawiono wykorzystane formuty normujace.

Tabela 3. Wybrane formuty normujace, gdzie: x; - wartos¢ j-tej zmiennej, z;; - warto$¢
unormowana j-tej zmiennej dla i-tego obiektu; X;.S; to odpowiednio $rednia
arytmetyczna i odchylenie standardowe j-tej zmiennej; @; - warto$¢ j-tej

wspotrzednej mediany Webera dla uktadu cech; mad(X,) =med|x; -6, j‘
Metoda Formula normujaca
standaryzacja X —X
Z, =——", S, #0
S|
unitaryzacja zerowana X;; —min x;

Zj=———, max x; # min x;;
max x; — min x; i '
| I

Strahl X;
i = , max x; # 0
max X;; -

standaryzacja pozycyjna X; — 6, _
zij:‘—J, mad(X,)#0
1,4826mad(X )

Zrédto: opracowanie whasne [Perkal 1953, Wesotowski 1975, Kukuta 2000, Strahl 1978,
Liraiin. 2002]

W drugim etapie analizy sposréd sporzadzonych rankingdw (tym samym
wykorzystanych procedur) wybrano ten, ktéry jest najbardziej podobny do
pozostalych, czyli ten dla ktorego U, jest najwigksze [Kukuta, Luty 2015], gdy:

1 vV

Uu =——>»m_, , 9=1 2,..,v 2
p V—lq:1 pq p q ( )
p#q
. . ., ZZ‘CW—CM .
gdzie: Vv - liczba rankingow; m,=1-—"2 [Kukuta 1989], takie, ze: Cip-
n®-z
pozycja i-tego obiektu w rankingu o numerze p; C, - pozycja i-tego obiektu

, @ P - zbidr liczb naturalnych parzystych.
1 negP

Wybrana, w wyzej opisany sposob metoda stanowi podstawg do
sporzadzenia i interpretacji rankingu badanych obiektow.

w rankingu o numerze (; z = {0’ nep
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Dzigki zastosowaniu omowionej procedury dokonano hierarchizacji panstw

UE wedlug wartosci Q; z wykorzystaniem szesciu procedur (Tabela 4).
Zauwazy¢ mozna, ze uktady porzadkowe roznig si¢. Hiszpania w jednym
rankingu uplasowata si¢ na szostej pozycji, a w innym na siedemnastej. Podobnie
pozycje Lotwy w rankingach réznity si¢ az o jedenascie pozycji.
Dla kazdej pary uktadow porzadkowych przedstawionych w Tabeli 4
oszacowano warto$¢ miary m . i zapisano w macierzy M .

M = [mpq]p,q=1,2 ----- 6

(1,000 0,874 0,731

0,912

1,000 0,725 0,907
1,000 0,720

1,000

0,901
0,901
0,725
0,962
1,000

0,890 |
0,907
0,731
0,951
0,984

1,000

Najwieksze podobienistwo (macierzM ) charakteryzuje pare rankingdw uzys-
kanych z wykorzystaniem dwoch procedur bezwzorcowej metody porzadkowania,
w ktorych formula normujaca byla odpowiednio metoda zaproponowana przez
Strahl i metoda unitaryzacji zerowanej (m_ =0,984).

Tabela 4. Pozycje obiektow uzyskane z wykorzystaniem wybranych metod

Metoda porzadkowania liniowego /formuta normujaca/

wzorcowa | bezwzorcowa
p(q)
[y o) TR S, <
Panstwo S § g E é E; § S § § N =
SR8 | asw og S =% =20 3
T2 of=! S2N| 89 | S22 &
TS F g gSs2| g5~ | ERT
2 L2 L © 7 =]
1 2 3 4 5 6
Austria 3 2 1 1 1 1
Belgia 17 13 7 16 16 14
Butgaria 27 27 27 27 27 27
Chorwacja 21 21 25 21 21 21
Cypr 26 25 26 26 26 26
Czechy 8 10 13 9 10 10
Dania 6 6 4 7 5 5

* Numer wiersza (kolumny) odpowiada metodzie o przyjetym w Tabeli 4 oznaczeniu.
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Panstwo 1 2 3 4 5 6

Estonia 4 1 10 2 4 4
Finlandia 10 11 3 11 11 11
Francja 14 14 16 13 12 12
Grecja 20 20 15 19 19 19
Hiszpania 12 17 6 15 15 15
Holandia 11 8 11 10 9 9
Irlandia 23 23 23 22 22 22
Litwa 15 15 18 14 14 16
Luksemburg 7 4 9 4 3 2
Lotwa 9 9 19 8 8 8
Niemcy 1 7 8 5 6 6
Polska 24 22 17 24 23 23
Portugalia 18 18 20 20 20 20
Rumunia 25 26 21 25 25 25
Stowacja 5 3 5 6 7 7
Stowenia 19 16 14 18 18 18
Szwecja 2 5 2 3 2 3
Wegry 22 24 22 23 24 24
Wielka Brytania 16 19 24 17 17 17
Wilochy 13 12 12 12 13 13

Zrodto: obliczenia whasne

Rysunek 2. Pozycje panstw UE uzyskane z wykorzystaniem metody pozycyjnej i metody

SSwW

Austria
Wiochy 27 Belgia
Wielka Brytania Blugaria
Wegry Chorwacja
Szwecja Cypr
Stowenia Czechy
Stowacja Dania
Rumunia Estonia
Portugalia Finlandia
Polska Francja
Niemcy Grecja
Lotwa Hiszpania
Luksemburg Litva IrlandiyOIand'a
metoda pozycyjna metoda SSW

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie Tabeli 4
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Na Rysunku 2 przedstawiono pozycje panstw otrzymane z wykorzystaniem dwoch
procedur, ktore daty rankingi najmniej do siebie podobne (m,, =0,720).

Wartosci miary U, dla kazdej metody wyznaczono i zapisano jako wektor
T
o=|o,| . =[0615 0616 0519 0636 0639 0,637]
p=1,2,...6
informuja o stopniu podobienstwa rankingu uzyskanego w wyniku zastosowania
p -tej metody porzadkowania liniowego w stosunku do pozostatych rozwazonych
rankingow.

W rozpatrywanym problemie ranking panstw UE uzyskany na podstawie
zmiennej syntetycznej wyznaczonej jako $rednia arytmetyczna sum znor-
malizowanych warto$ci metodg unitaryzacji zerowanej jest najblizszy w stosunku
do wszystkich pozostatych wyznaczonych rankingow.

Rysunek 3. Ranking panstw UE ze wzgledu na poziom rolnictwa ekologicznego w roku
2012 z wykorzystaniem bezwzorcowej metody porzadkowania liniowego,
w ktdrej zmienne unormowano metoda unitaryzacji zerowanej

Austria
Btlugaria 0,54 Szwecja
Cypr Luksemburg
Rumunia Estonia
Wegry 0.36 Dania
Polska Niemcy
0,18
Irlandia Stowacja
. 0
Chorwacja Lotwa
Portugalia Holandia
Grecja Czechy
Stowenia Finlandia
Wielka Brytania . Francja
Belgrsizpania LCitwa Wiochy
Zrédlo: opracowanie wiasne
W Austrii  najwyzej sklasyfikowanej, udziat upraw ekologicznych

w strukturze uzytkow rolnych jest najwickszy w Europie (19,9%). Porownywalny
jest w Szwecji (15,6%) 1 Estonii (15,3%). Przecigtnie w krajach UE powierzchnia

® Numer kolumny odpowiada metodzie o przyjetym w Tabeli 4 oznaczeniu.
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ekologicznych upraw zajmuje 6,7% w strukturze uzytkow rolnych. W Polsce
uprawy ekologiczne zajmuja 4,3% uzytkow rolnych. Kraje, w ktorych udziat
powierzchni upraw ekologicznych jest nizszy niz w Polsce to: Chorwacja,
Holandia, Cypr, Luksemburg, Wegry, Wielka Brytania, Francja, Rumunia, Irlandia
i Bulgaria, w ktorej udziat jest najnizszy i wynosi 1,3%.

Srednie powierzchnie upraw ekologicznych przekraczajace 100 ha maja:
Stowacja (367,2ha), Niemcy (241,8ha) i Czechy (102,(ha). Potowa panstw UE ma
srednig powierzchnie tych upraw niewieksza niz 34ha, ale niemniejsza niz 10ha,
z wyjatkiem Cypru, gdzie $rednio na jedno gospodarstwo ekologiczne przypada
4,8 ha. W tej grupie miesci si¢ Polska, w ktorej srednia powierzchnia upraw ekolo-
gicznych wynosi 25ha.

W panstwach, takich jak: Estonia, Lotwa, Austria, Litwa i Szwecja
powierzchnia upraw ekologicznych przypadajaca na tysigc mieszkancow jest wiek-
sza niz 50 ha i wynosi odpowiednio: 108,8ha; 96,0ha; 64,0ha; 52,1ha i 50,4 ha.
Z kolei warto$¢ tego wskaznika ponizej 10 ha odnotowano w Holandii (2,9 ha),
w Butgarii (3,9 ha), na Cyprze (4,6 ha), w Belgii (5,4 ha), w Chorwacji (7,5 ha),
w Luksemburgu (7,5 ha) i w Wielkiej Brytanii (9,3 ha). W potowie panstw UE,
w tym takze Polsce (17,4 ha) na jeden tysigc mieszkancow przypada nie wigcej niz
17,4 ha upraw ekologicznych.

Najwigkszymi konsumentami zywnosci ekologicznej sg Dunczycy, Luksem-
burczycy, Austriacy, Szwedzi oraz Niemcy. W roku 2012 wydawali oni rocznie
odpowiednio: 159, 143, 127, 95 i 86 euro na osobe. W dziesigciu krajach (Sto-
wacja, Butgaria, Cypr, Litwa, Portugalia, Lotwa, Wegry, Polska, Rumunia, Grecja,
Czechy) mieszkaniec na zywnos$¢ ekologiczng rocznie nie wydawal wigcej niz
6 euro.

Roczna warto$¢ sprzedazy detalicznej produktéw ekologicznych przypa-
dajaca na 1000 ha upraw ekologicznych w potowie krajow UE nie byla wigksza od
jednego miliona euro, w tym takze w Polsce (0,18 mlIn euro). Co najmniej dwu-
krotnie wiekszy ten wskaznik charakteryzuje kraje Europy Zachodniej
(Luksemburg, Holandia, Belgia, Dania, Niemcy, Francja, Wielka Brytania,
Austria) i Chorwacje.

Warto$¢  syntetycznego wskaznika opisujgcego poziom  rolnictwa
ekologicznego jest istotnie dodatnio skorelowana ze wskaznikiem poziomu
rozwoju gospodarczego wyrazonego jako wartos¢ PKB przypadajgca na jednego
mieszkanca (Tabela 5). W krajach, w ktorych wiecej si¢ sprzedaje zywnosci
ekologicznej i wydaje na nig wartos¢ PKB na mieszkanca jest wyzsza. Brak
istotnych zaleznosci migdzy poziomem rozwoju gospodarczego kraju, wyrazonym
PKB per capita a takimi wskaznikami, jak: $rednia powierzchnia upraw ekolo-
gicznych, powierzchnia upraw ekologicznych przypadajaca na 1000 mieszkancoéw
czy udziat powierzchni gospodarstw ekologicznych w powierzchni gospodarstw
rolnych ogdtem.
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Tabela 5. Wspotczynniki korelacji liniowej Pearsona miedzy zmiennymi diagnostycznymi
(X ;) oraz syntetycznym miernikiem (Q) a zmienna okreslajaca wartosciami PKB

per capita (Y)
Wyszczegblnienie
Ozn.
Xl X2 X3 X4 X5 Q
Y -0,065 -0,191 0,026 0,798* 0,772* 0,528*

* oznacza zaleznosci statystycznie istotne, a=0,05

Zrodlo: obliczenia wlasne
WNIOSKI

Przeprowadzane badania oraz uzyskane wyniki pozwalaja wysungé pewne
spostrzezenia :

e Panstwa UE charakteryzuja si¢ na ogot srednim lub niskim poziomem rolnictwa
ekologicznego. W rankingu wyzsze pozycje zajmuja kraje charakteryzujace si¢
wysokim poziomem rozwoju gospodarczego, w ktérych nie tylko produkuje si¢
zywno$¢ ekologiczng, ale takze kupuje. Do pierwszej dziesiatki
zaklasyfikowano ponadto takie kraje jak: Estonia, Stowacja, Lotwa, Czechy,
ktore ze wzgledu na wskazniki odnoszace si¢ do powierzchni upraw
ekologicznych klasyfikujg si¢ na najwyzszych lokatach, czego nie mozna
powiedzie¢ o wskaznikach sprzedazy produktéw ekologicznych.

e Polska zostata sklasyfikowana na dwudziestej trzeciej pozycji, co oznacza, ze
udziat produkcji ekologicznych jak i konsumpcja produktéw ekologicznych w
porownaniu do wigkszosci krajow UE jest bardzo mata.

o Wyniki badan wskazuja, ze wybdr metody porzadkowania linowego rzutuje na
ranking badanych obiektéw. Zastosowana procedura stanowi, jak si¢ wydaje,
pomocne narzedzie wyboru metody porzadkowania liniowego obiektow.
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THE RANKING OF EU COUNTRIES DUE TO
SELECTED INDICATORS CHARACTERIZING ORGANIC FARMING

Abstract: The subject of the study was the analysis of the level of organic
farming in the EU countries using such characteristics as: the average size of
organic crops, these crops area per 1,000 inhabitants, share of this area in
total utilized agricultural area, value of retail sales for these crops per 1000 ha
and the annual amount of money spent on organic food per capita. It was
created the ranking of countries using selected methods of linear ordering set
of objects. The results of analysis indicate, that the higher ranking positions
are occupied with countries with a higher level of economic development.

Keywords: organic farming, the linear ordering method, ranking of objects,
multidimensional comparative analysis
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Streszczenie: Celem pracy jest zbadanie zmian efektow skali w regionach
FADN w Polsce w latach 2004-2011. Wnioskowanie oparte jest na analizie
profili technologicznych, ktore dla wyszczegdlnionych grup gospodarstw
rolnych dane sg zestawem oszacowanych parametréw funkcji CES w postaci
zagniezdzonej dla wyréznionych czynnikéw produkeji takich jak: kapitat,
praca, ziemia. Dane pochodza z bazy Farm Accountancy Data Network.
Gospodarstwa rolne s3a grupowane rowniez wedlug regionéw i przewa-
zajacego rodzaju dziatalno$ci. Z badania wynika, ze profile technologiczne sa
zmienne w czasie, z odmienng dla wyréznionych grup producentéw rolnych
sktonnoscig do zmian profilu. Zaobserwowano tendencje do wyboru profili
minimalizujgcych rolg ziemi jako czynnika produkcji.

Stowa kluczowe: typ producenta rolnego, zagniezdzona funkcja produkcji
CES, efekty skali, efektywna skala produkcji

WPROWADZENIE

W pracy badamy zréznicowanie strategii produkcyjnych producentow
rolnych ze szczegdlnym uwzglednieniem efektéw skali produkcji. Producent rolny
jest jednostka podejmujaca decyzje produkcyjne w zalezno$ci od warunkow
naturalnych, warunkow ekonomicznych, spodziewanych warunkéw pogodowych,
wielkosci gospodarstwa rolnego oraz osobistych preferencji. Efektem tych decyzji
jest uzyskana w gospodarstwie rolnym produkcja przy poniesionych naktadach
wyroznionych w badaniu czynnikéw produkcji: kapitatu, ziemi pracy. Decyzje
producenta nie sg artykutowane i obserwowane, a wnioskowanie o ich charakterze
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ma miejsce na podstawie danych o nakladach i efektach w procesie produkcyjnym.
Chociaz wykorzystywane na potrzeby opracowania dane sa danymi
jednostkowymi, to przedmiotem opisu i analizy jest ich specyficzny agregat
traktowany jako reprezentatywny producent rolny.

Reprezentatywny producent rolny' jest definiowany wedtug kryteriow
polozenia geograficznego oraz rodzaju dziatalnosci. Skoro mozliwym do
obserwacji przejawem efektu decyzji produkcyjnych indywidualnych producentow
rolnych jest zalezno§¢ miedzy naktadami czynnikoéw produkcji a efektem procesu
produkcyjnego, to profilem technologicznym reprezentatywnego dla danej grupy
producenta jest funkcja produkcji, ktérej parametry oszacowano na podstawie
danych indywidualnych. Przyjmujemy, ze producenci rolni dzialajacy na danym
obszarze i majacy dang specjalizacje¢ produkcyjna podejmuja decyzje mozliwe do
modelowania, usrednienia i interpretacji. Dane o indywidualnych producentach
rolnych uzyte w analizie pochodza z lat 2004-2011 i sg zgromadzone w bazie Farm
Accountancy Data Network (FADN).

W glownej czeéci opracowania koncentrujemy si¢ na prezentacji wynikow
analizy oszacowanych profili technologicznych i badaniu zmiennosci badz
konwergencji profili produkcyjnych w czasie i przestrzeni oraz na efektach? skali
produkcji reprezentatywnych producentdw rolnych. Interpretacja parametrow
oszacowanej funkcji produkcji dla producentéw sektora rolnego ma bogatg
literature. Jak pokazata Sielska [2014], funkcja o stalej elastyczno$ci substytucji
czynnikéw produkcji jest dobrze dopasowana do indywidualnych danych z FADN,
naszg analiz¢ ograniczymy wigc wylacznie do tej postaci funkcji produkcji.

Proba udzielenia odpowiedzi na postawione pytania ma istotne znaczenie.
We wczesniejszych badaniach Kuszewski i Sielska [2012] dowiedli, iz mimo
dalece nierownomiernego wedlug wojewodztw rozdysponowania S$rodkow
z programéw SAPARD 2004-2006, PROW 2004-2006 oraz 2007-2013, a takze
WOROW 2008, ranking wojewodztw wedlug poziomu efektywnosci
technologicznej w latach 2004-2009 cechowata duza stabilno$¢. Dla regiondéw
FADN podobne badanie o zrdznicowaniu wysokosci doptat i skutkow dla
wielko$ci dochodow przeprowadzili Judzinska i Lopaciuk [2013]. Niniejsza praca
jest, dzieki dostgpowi do bardziej szczegdtowych danych, proba spojrzenia na
problem zroznicowania efektywnosci z innej perspektywy.

1 W tekscie uzywamy zamiennie okreslen producent albo gospodarstwo rolne.

2 W literaturze uzywa si¢ zamiennie takze okreslenia przychody ze skali. Samuelson
i Marks [2009] pisza, iz nie nalezy myli¢ pojecia przychodoéw ze skali z pojeciem
korzysci skali, ktore sa synonimem rosnacych przychodéw ze skali produkc;ji.
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GRUPY PRODUCENTOW ROLNYCH

FADN

FADN (Farm Accountancy Data Network) jest systemem zbierania danych
rachunkowych z gospodarstw rolnych. Funkcjonuje w kazdym kraju cztonkowskim
UE, a zbierane dane sg reprezentatywne dla typu rolniczego, wielkosci
ekonomicznej oraz polozenia gospodarstwa rolnego.

Analizie poddano nastgpujace zmienne jako czynniki wytworcze dla lat
2004-2011: praca (L) — czas pracy ogotem® (W godz); ziemia (Z) — catkowita
powierzchnia uzytkéw rolnych (w ha)*; kapital (K) — naklady kapitatu
odzwierciedlane przez warto§¢ amortyzacji $rodkéw trwatych wiasnych®,
wycenionych wedlug wartosci odtworzeniowej, wyrazone w zt. Produkcja () jest
reprezentowana przez warto$¢ produkcji ogdétem, bedaca sumag produkcji roslinne;,
zwierzecej oraz pozostatej (w z})°.

Terytorium Polski jest podzielone na cztery regiony FADN, obejmujace
nastepujace wojewodztwa: Pomorze i Mazury — woj. lubuskie, pomorskie,
warminsko-mazurskie i zachodniopomorskie, Wielkopolska i Slask — woj.
dolnoslaskie, kujawsko-pomorskie, opolskie oraz wielkopolskie, Mazowsze
i Podlasie — woj. lubelskie, t6dzkie, mazowieckie i podlaskie oraz Matopolska
i Pogoérze — woj. malopolskie, podkarpackie, $laskie i §wictokrzyskie.

Producenci rolni ze wzgledu na rodzaj dzialalnoSci

Do okreslenia rodzaju dzialalnosci gospodarstwa, tzw. typu rolniczego jest
wykorzystywana Wartos$¢ Standardowej Produkcji (Standard Output, SO), na
podstawie ktorej okresla si¢ tez wielko$¢ ekonomiczng gospodarstwa rolnego.
[Plonka i in. 2015], [Bocian i in. 2014]. Gospodarstwa klasyfikowane sa do
odpowiednich typéw na podstawie kryterium wielkosci udzialu standardowe;j
produkcji danego rodzaju w catkowitej wartosci produkc;ji.

W pracy wykorzystano klasyfikacje TF8, zgodnie z ktora gospodarstwo jest
przyporzadkowywane do jednej z o$miu specjalizacji: uprawy polowe; uprawy
ogrodnicze; winnice; uprawy trwate; krowy mleczne; zwierzeta trawozerne;
zwierzeta ziarnozerne oraz produkcja mieszana [Ptonka i in. 2015], [Bocian i in.
2014]. Aby unikna¢ sytuacji, w ktorej liczebnosci producentow nalezacych do
niektérych grup w wybranych latach i regionach nie jest dostatecznie duza,

% Suma czasu pracy §wiadczonej w gospodarstwie nieodplatnie, glownie przez cztonkow
rodziny oraz czasu pracy najemnej.

* Z wylaczeniem, m.in. ziemi dzierzawionej na okres krotszy niz jeden rok.

> Alternatywnym podejsciem jest zdefiniowanie warto$ci zmiennej K jako sumy
amortyzacji i zuzycia posredniego.

® Indeksy dostepne w bazie Rachunki Ekonomiczne dla Rolnictwa (Economic Accounts for
Agriculture) i odpowiednie dane gromadzone przez FADN nie sg adekwatne dla
przeszacowania wartosci z cen biezacych na porownywalne w przypadku tego badania.
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analizowano jedynie cztery typy produkcyjne. Odpowiednie liczebnosci podano
w Tabeli 1.

Tabela 1. Zakres liczby obserwacji wg rodzaju dziatalnosci

_ ' Typ Krowy Mieszane Uprawy .Zwier.ze;ta
Liczebnosc mleczne polowe ziarnozerne
Min-max 1967-2586 | 3722-5184 1387-2268 1453-1948

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych FADN

Dla zachowania jak najwickszej liczebnosci gospodarstw rolnych w kazdej
rozpatrywane] klasie i w kazdym rozpatrywanym regionie sg rozpatrywane
gospodarstwa rolne wszystkich wielko$ci ekonomicznych.

Zmiany zaangazowania czynnikow produkcji w latach 2004-2011

Elementem charakterystyki zbioru analizowanych producentéw rolnych jest
dynamika zaangazowania trzech rozpatrywanych czynnikow produkcji rolniczej
i samej produkcji w takim samym podziale producentow, w jakim beda szacowane
dalej parametry funkcji produkcji i formutowane profile technologiczne
reprezentatywnego producenta rolnego. Odpowiednie dane zawiera Tabela 2.

Tabela 2. Zakres zmian wartosci mediany produkcji i czynnikow produkcji w regionach
FADN w okresie 2004-2011 (warto$¢ mediany w 2004 roku = 1)

ZmiennTyp Uprawy polowe | Krowy mleczne | Zwierzeta ziarnozerne | Mieszane
Produkcja 0,82-1,55 1,02-1,95 0,73-1,50 0,88-1,44
Kapitat 1,31-1,55 1,74-1,86 1,41-1,59 1,23-1,42
Ziemia 0,95-1,60 1,14-1,18 1,06-1,26 0,93-1,13
Praca 0,91-0,99 1,04-1,09 1,01-1,09 0,97-1,03

Zrédto: opracowanie wiasne na podstawie danych FADN

Podanie warto$ci mediany, a nie $redniej arytmetycznej, jest uzasadnione
typem rozkladow rozpatrywanych kategorii w zbiorze producentéw rolnych,
ktorych dane zgromadzono w bazie FADN. Dwa z rozpatrywanych czynnikow:
ziemia i praca sg mierzone w jednostkach naturalnych, czyli odpowiednio
w hektarach i godzinach. Interpretacja zmian ich przecigtnego zaangazowania
mierzonego mediang nie nastrecza zadnych klopotdw i nie pozostawia watpliwosci.
Zaangazowanie pracy w okresie 2004-2011 mozna uznaé w czeSci grup
producentow rolnych za stale lub o niewielkiej stopie wzrostu. Zmiany
zaangazowania ziemi jako czynnika produkcji w latach 2004-2011 sg zr6zni-
cowane w zalezno$ci od regionu.

Zaangazowanie kapitatu jako czynnika produkcji jest mierzone warto§ciowo
i w cenach biezacych. Ponadto, przyjeta definicja tego czynnika skutecznie utrud-
nia oszacowanie realnych zmian wielkosci zaangazowania. Wysokie wartosci
indekséw zmian warto$ci mediany kapitatu we wszystkich regionach, niezaleznie



Efekty skali produkcji rolniczej w regionach ... 241

od kryterium podzialu producentow rolnych, pozwalaja jednak sformutowac
wniosek 0 znaczacym wzro$cie zaangazowania tego czynnika w produkcji
rolniczej. To z kolei umozliwia uznanie rozpatrywanego okresu 2004-2011
w produkcji rolniczej za okres krotki w sensie rozrézniania okresu krotkiego
i dlugiego w analizach mikroekonomicznych’.

NARZEDZIA ANALIZY PROFILI TECHNOLOGICZNYCH

Arrow, Chenery, Minhas i Solow [1961] zaproponowali do modelowania
proceséw produkcyjnych dwuczynnikowa zalezno$¢ zwanag dzisiaj potocznie®
funkcja CES (Constant Elasticity of Substitution), jednak nic nie stoi na
przeszkodzie, aby rozpatrywaé¢ wigcej niz dwa czynniki produkcji. Takie podejscie
stosuja Uzawa [1962] oraz McFadden [1963]. Okazuje sie, ze dla modelowania
zachowan producentéw rolnych na podstawie danych indywidualnych dobrze
dopasowane statystycznie sg uogolnienia funkcji odmienne od uogélnienia Uzawy
[Sielska 2014]. W formutowanym modelu uwzglednia si¢ trzy czynniki produkcji,
wykorzystuje zagniezdzenie dwupoziomowe [Sato 1967]. Pomyst Sato jest czgsto
wykorzystywany [Kemfert 1998, Caselli i Coleman 2002].

Poddajemy analizie trzy mozliwe warianty zagniezdzen:

- v

(wariant LZK) Y =y 5(51 L +(1-6,)2™ " )_p/1J +(1-5)K™* g
: v

(wariant ZKL) Y =y 5(§1Z_p1 +(1-6;)K™A )Z +(1-5)L” g (1)
: v

(wariant KLZ) Y =y 5(51K_p1 +(1-5,)L 2 )Z; +(1-06)27* g

gdzie: Y - produkt, K,L,Z - czynniki produkcji, y >0 — parametr skali
produkcji, 6,9; €(0,1) — parametry struktury czynnikéw produkcji,v >0 —

" Jak pisza Samuelson i Marks [2009] dtugim okresem jest taki okres, w ktorym wszystkie
czynniki produkcji ulegaja zmianom, a krotkim, taki, w ktérym zmienny jest tylko jeden
czynnik wytworczy.

® Ta nazwa nie identyfikuje jednoznacznie funkcji produkciji, poniewaz oprocz ACMS
(akronim od nazwisk autor6w wspomnianego artykutu z 1961r.) znanych i stosowanych
jest wiele funkcji o statej elastycznosci substytucji.
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parametr efektow skali produkcji, wyznaczajacy stopien jednorodnosci funkeji,
0, p1 >—1, p, p; # 0 — parametry substytucji czynnikéw produkcji.

W kazdym z wariantow funkcji (1) miedzy agregatem a wyrdznionym
czynnikiem produkc;ji elastycznos$¢ substytucji jest stata. Przyktadowo, w wariancie
LZK kapital wystepuje w pierwszym poziomie zagniezdzenia z czynnikiem
lacznym pracy i ziemi, ktore wspélnie znajduja si¢ w drugim poziomie
zagniezdzenia. Propozycja szacowania zagniezdzonych funkcji produkcji nie
zmniejsza ogo6lnosci rozwazan. Otrzymanie warto$ci oszacowan parametrow
p = p; bedzie wskazywaé na konieczno$¢ interpretacji niezagniezdzonej funkcji
produkcji. Oczekujemy, ze w trakcie szacowania parametrow zagniezdzonej
funkcji produkcji w kazdej grupie producentéw rolnych zidentyfikujemy jako
najlepiej dopasowane w danym roku inne jej warianty. To zjawisko interpretujemy
jako zmiang profilu technologicznego reprezentatywnego producenta.

W trakcie analizy zwracamy uwagg¢ na zmiany warto$ci oszacowanego
parametru charakteryzujacego przychody ze skali danego profilu produkcyjnego.
Badanie efektow skali pozwala wnioskowaé o zaletach i wadach proceséw
gospodarowania. Zaleta sa rosnace przychody ze skali, poniewaz charakteryzuja
producentéw duzych o mozliwosciach specjalizacji i ekspansji. Zmniejszajace si¢
przychody ze skali sa wadg dlatego, ze sugeruja brak efektywnych mozliwosci
rozwojowych. Varian [1995] pisze, iz ,stale przychody ze skali stanowia
najbardziej naturalny przypadek z tytulu argumentu o powtarzalno$ci zdarzen”.
Badanie zmiennos$ci w czasie przychoddéw ze skali jest wazne rowniez z tego
powodu, iz poziom produkcji, dla ktorego zachodzi przej$cie od rosngcych do
statych przychodéw skali jest nazywany minimalng efektywna skala produkcji albo
optymalnym rozmiarem przedsi¢biorstwa [Laidler i Estrin 1991]. Stale przychody
ze skali charakteryzuja takie procesy produkcyjne, w ktorych dla kazdego poziomu
produkcji istnieje metoda wytwarzania o tej samej efektywnosci.

Znane i stosowane sg liczne procedury numeryczne szacowania parametrow
modeli (1), sprowadzajace si¢ do poszukiwania minimum funkcji wielu
zmiennych. Z badania Sielskiej [2014] wynika, Zze metoda ewolucji réznicowej
(DE) jest stabilna numerycznie i dobrze sprawdza si¢ w przypadku danych
indywidualnych.  Obliczenia, ktoérych rezultaty sg podstawa analizy
przeprowadzonej w tym opracowaniu, wykonano w pakiecie ‘micEconCES’,
bedacym sktadowym oprogramowania open source R [Henningsen 2014].
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WYNIKI ANALIZY

Zmiany profili technologicznych w czasie i przestrzeni

Parametry funkcji produkcji oszacowano® na podstawie danych przekro-
jowych w trzech wariantach LZK, ZKL oraz KLZ dla kazdego z 4 regionéw
FADN i kazdego wyrdznionego typu produkcyjnego. Najlepiej dopasowana,
W sensie wartosci wspotczynnika determinacji, funkcja produkcji ze wzgledu na
wariant zagniezdzenia czynnikéw produkcji jest profilem reprezentatywnego
producenta rolnego dla zadanego podzbioru producentéw indywidualnych
w kazdym roku z okresu 2004-2011.

Gospodarstwa rolne w kazdym z typow dziatalnosci, w kazdym z 4 regio-
né6w FADN i w ciggu 8 lat mogly prowadzi¢ produkcje wedlug 32 profili
technologicznych. Ich taczny rozktad dla typu dziatalnosci reprezentuje trojka
(LZK, ZKL, KLZ). Dla typu ,,krowy mleczne” jej sktadowe sg rowne (11, 14, 7).
W tym przypadku wyrazng przewagg miata strategia produkcyjna polegajaca na
substytucji praca czynnika lacznego ziemia-kapital. W zZadnym innym typie
dziatalnosci przewaga jednego profilu technologicznego nad pozostalymi nie jest
juz tak zdecydowana. Trojka profili technologicznych dla mieszanego typu
dziatalnoéci ma sktadowe (9, 10, 13), dla typu ,,uprawy polowe” — (12, 10, 10)
a dla typu ,,zwierzeta ziarnozerne — (14, 8, 10). Zmienna jest sktlonno$¢ do zmian
profilu technologicznego z roku na rok w zalezno$ci od rodzaju dziatalnosci.
Wynik poréwnania zawiera Tabela 3.

Tabela 3. Zmiany profili produkcyjnych z roku na rok w okresie 2004-2011 wedtug typu
dziatalnos$ci gospodarstwa rolnego

Krowy mleczne Mieszane

LzK ZKL KLZ LzK ZKL KLz
LzK 4 5 2 LzK 2 3 3
ZKL 2 6 4 ZKL 4 3 2
KLZ 3 2 0 KLZ 1 3 7

Uprawy polowe Zwierzgta ziarnozerne

LzK ZKL KLZ LzK ZKL KLz
LzK 0 4 5 LzK 6 3 2
ZKL 6 2 1 ZKL 2 2 4
KLz 6 2 2 KLz 3 3 3

Zrodto: opracowanie whasne na podstawie danych FADN

% Uwzglednienie tylko trzech wymienionych czynnikéw produkcji jest arbitralne, ale
zgodnie z oczekiwaniami Autoréw powoduje, ze we wszystkich oszacowanych modelach
parametry przy zmiennych objasniajacych sg statystycznie rézne od 0. W toku dalszych
badan zapewne nalezy wzig¢ pod uwage czynniki produkcji specyficzne dla wyrdznio-
nych rodzajow dziatalno$ci produkcyjnej i stosownie zmodyfikowa¢ definicje profilu
technologicznego.
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Najbardziej sktonni do zmian byli specjalizujacy si¢ w uprawach polowych
(24 przypadki na 28), a najmniej prowadzacy mieszany typ dziatalnosci (16 przy-
padkéw na 28). Zmiennos$¢ profili technologicznych w regionach FADN moze
wynika¢ z przystosowywania si¢ producentow do warunkow produkcji w ramach
Wspdlnej Polityki Rolnej z uwzglednieniem lokalnych ograniczen.

Zmiany efektow skali reprezentatywnych producentéw rolnych

W przypadku podziatu producentéw rolnych wedlug typu dzialalno$ci
odnotowujemy przeplatanie si¢ okresow z rosnacg skalg produkcji, tzn. takich lat,
w ktorych produkcja rosnie w szybszym tempie niz naklady oraz okresow
z malejgca skalg produkcji, czyli takich lat, w ktorych produkcja rolna ro$nie
wolniej niz naktady (Tabela 4). Widoczna jest tendencja spadkowa w przypadku
gospodarstw zlokalizowanych w regionie Pomorze i Mazury i specjalizujacych sie
w chowie krow mlecznych. Podobnie niepokojacym trendem charakteryzowaty si¢
efekty skali dla typu "zwierzeta ziarnozerne" i regionu Matopolska i Pogorze.

Tabela 4. Efekty skali produkcji reprezentatywnego producenta rolnego w regionach FADN
wedlug typu dziatalnosci producentéw rolnych w latach 2004-2011

Regiony | 2004 | 2005 | 2006 | 2007 | 2008 | 2009 | 2010 | 2011
Krowy mleczne
Pomorze i Mazury 1,01 {097 | 0,76 | 0,74 | 0,78 | 0,84 | 0,63 | 0,63
Wielkopolska i Slask 0,97 | 0,80 | 0,70 | 0,79 | 0,83 | 1,04 | 0,91 | 0,90
Mazowsze i Podlasie 0,9 | 1,07 |092 | 0,84 | 1,08 | 1,03 | 0,92 | 0,96
Malopolska i Pogorze 1,36 1,33 | 1,31 | 122 |09 |0,84 | 0,88 | 0,85
Mieszane
Pomorze i Mazury 1,01 {087 {084 | 089 | 0,89 | 0,80 |0,77 | 0,90
Wielkopolska i Slask 1,09 {098 | 1,01 | 091 | 0,87 |1,01 |0,97 | 1,00
Mazowsze i Podlasie 1,10 { 0,99 | 106 | 1,11 | 113 |1,01 [120 |1.20
Malopolska i Pogorze 0,98 |09 |104 | 110 /096 | 1,01 |1,04 |1,06
Uprawy polowe
Pomorze i Mazury 09 |126 |115 | 110 /0,88 | 1,08 | 091 | 1,13
Wielkopolska i Slask 1,16 [ 1,00 {095 | 1,06 | 0,85 | 0,83 | 0,90 | 1,08
Mazowsze i Podlasie 0,88 | 0,76 | 0,84 | 0,78 | 0,83 | 0,85 | 0,82 | 0,87
Matopolska i Pogorze 0,71 {050 [ 0,83 | 104 | 085 | 0,99 | 096 | 0,98
Zwierzgta ziarnozerne

Pomorze i Mazury 0,69 | 068 |067 | 104 |0,81 |059 |0,80 |1,30
Wielkopolska i Slask 0,71 {101 {080 |[085 | 104 |119 |1,15 | 0,89
Mazowsze i Podlasie 0,51 | 057 |0,48 | 0,45 | 0,80 | 0,70 | 0,68 | 0,90
Matopolska i Pogorze 0,84 {069 | 082 | 085 | 0,78 | 054 | 0,70 | 0,56

Zrodto: opracowanie whasne na podstawie danych FADN

Gwattowny wzrost efektu skali z 0,8 do 1,3 dla typu dziatalnosci ,,zwierzeta
ziarnozerne” miedzy rokiem 2010 a 2011 jest trudny do skomentowania. Dopiero
oszacowania efektow skali dla kolejnych lat stworza taka mozliwos¢. Uzyskane
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wyniki nie sg w pelni porownywalne z rezultatami otrzymanymi w podobnych
badaniach efektow skali prowadzonych przez Marca i Pisulewskiego [2013] oraz
Niezgodg [2010], ze wzgledu na rézne proby gospodarstw.

Stosowanie roznych strategii zmian profili technologicznych skutkuje
osigganiem przez reprezentatywnych producentow rolnych réznych trajektorii
zmian efektow skali. Podobienstwo trajektorii w latach 2004-2011 zmierzyliSmy za
pomoca odleglosci Clarka'®. Wartoéci tej miary, nieprzekraczajace 0,25,
potwierdzaja intuicje widoczne podczas analizy zawartosci Tabeli 4. Dla typu
dziatalnosci ,,Krowy mleczne” najbardziej zblizone trajektorie zmian efektow skali
majg regiony Wielkopolska i Slask oraz Mazowsze i Podlasie a najbardziej odlegte
Wielkopolska i Slask oraz Matopolska i Pogorze. W koficu badanego okresu
prowadzi to do swoistej konwergencji efektow skali w trzech wymienionych
regionach. Analogiczng konwergencje mozna zaobserwowa¢ w mieszanym typie
dziatalnoéci dla regionow Wielkopolska i Slask oraz Matopolska i Pogérze
cechujacych si¢ najmniejsza odlegtoscia Clarka swoich trajektorii efektow skali.
Podobny proces ma miejsce dla upraw polowych i regiondéw Pomorze i Mazury
oraz Wielkopolska i Slask tez dla minimalnej odleglosci Clarka. Omoéwiona
tendencja nie jest jednak prawidlowosciag. Dla typu dzialalnosci ,.Zwierzgta
ziarnozerne” dwie najblizsze trajektorie dla regionéw Pomorze i Mazury oraz
Matopolska 1 Pogoérze prowadza do diametralnie roznego efektu mierzonego
wspotczynnikiem efektu skali.

Podsumowanie

Do analizy zachowan producentow rolnych wykorzystalismy dane
indywidualne pochodzace z bazy FADN. Dla zbioru producentow o okres§lonym
typie dziatalnosci dla kazdego regionu oszacowano trzy roézne warianty
zagniezdzonej trojczynnikowej funkcji produkcji. Wybrang sposrod nich, najlepiej
dopasowang do danych empirycznych, nazwaliSmy profilem technologicznym
wyrdznionej grupy producentéw. Badano zréznicowanie profili technologicznych
producentow rolnych i efektow skali produkeji*’.

Wyniki badania wskazuja, ze w latach 2004-2011 profile reprezentatywnych
producentdéw rolnych charakteryzujg si¢ zmiennos$cig, z rozng dla réznych grup
producentow sklonnoscia do zmian profilu. Istnieje przewaga profili
technologicznych, w ktorych rola ziemi jako czynnika decydujacego o profilu jest

19 Odlegtosé J.P. Clarka, zwana réwniez wspotczynnikiem dywergencji, miedzy punktami

2
. . Con ., lien (XX
Xj, X nalezacymi do przestrzeni R jestréwna d(X;, Xy ) = \/ﬁ jzl( XX )
Jest unormowana w przedziale [0, 1] i stad tatwa w interpretacji [Mtodak 2006].
! Opracowanie jest kontynuacja badafh Autoréw referowanych na konferencji
Modelowanie Preferencji a Ryzyko’2015 (22-24.03.2015). Tytut opracowania: Profile
produkcyjne producentéw rolnych w regionach FADN dla Polski.
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zmarginalizowana. StwierdziliSmy ponadto przeplatanie si¢ okresow z rosngca
skala produkcji z okresami z malejacg skalg produkcji oraz konwergencje efektow
skali w regionach w zaleznos$ci od typu technologicznego.
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RETURNS TO SCALE FOR AGRICULTURAL PRODUCTION IN POLISH
FADN REGIONS IN 2004-2011

Abstract: The purpose of this paper is to assess returns to scale in Polish
FADN regions in the period 2004-2011. Our analysis is based on
technological profiles which for each group of agricultural producers are
given by parameters of three factor (capital, labour, agricultural area) nested
CES functions. The data are obtained from the Farm Accountancy Data
Network database. Farms are classified on the basis of specialization and
region. The results show that technological profiles change in time, and the
tendency to change the profile is different in analyzed groups. We observed
the tendency to choose such profiles that minimize the agricultural area.

Keywords: type of agricultural producer, nested CES function, returns to
scale, efficient scale of production.
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ANALIZA POROWNAWCZA WYNIKOW UZYSKANYCH
ZA POMOCA MIAR SYNTETYCZNYCH: M ORAZ
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Streszczenie: Miary syntetyczne sa uzytecznym narz¢dziem w analizie
zjawiska wielowymiarowego. Istniejg rézne mozliwosci budowy miernikow
syntetycznych. W niniejszym artykule poréwnano miarg syntetyczng m,
Zmiarg syntetyczng zbudowana na podstawie zunitaryzowanych
wskaznikow. W wyniku badan wywnioskowano, iz obie miary umozliwiaja
poréwnania pomiedzy obiektami i budowe rankingéw. Natomiast miara m
pozwala obiektywnie oceni¢ kondycje danego przedsigbiorstwa, czego nie
umozliwia miara skonstruowana na bazie zunitaryzowanych wskaznikow.

Stowa kluczowe: miara syntetyczna, kondycja finansowa przedsigbiorstwa,
miara m, ranking przedsiebiorstw

ISTOTA MIAR SYNTETYCZNYCH I MATERIAL BADAWCZY

Zasady budowy miernikow syntetycznych

Sytuacja ekonomiczno — finansowa przedsigbiorstwa jest zjawiskiem
ztozonym. Do analizy zjawisk zlozonych uzytecznym narzgdziem jest
odpowiednio skonstruowana zmienna syntetyczna. Jedna z czynno$ci zwigzanych
z budowaniem zmiennej syntetycznej jest normowanie  zmiennych
diagnostycznych, stanowigcych podstawe do jej konstruowania. [Kukuta 2000,
str. 42-43]. Uzytecznym sposobem standaryzacji zmiennej diagnostycznej jest
metoda unitaryzacji zerowanej. Wykorzystujac t¢ metod¢ zmienne diagnostyczne
normalizuje si¢ zgodnie z wzorami:
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X;; —min x;
Zi = — 1)
max x; —min x;
1 1
gdzie:
Zjj — 0znacza znormalizowang zmienng X; j,

max X; — oznacza maksymalng j-ta zmienna,
I

min X;; — 0znacza minimalng j-ta zmienna,
1

Xij — 0znacza j-ta zmienna i-tego obiektu.
Natomiast w przypadku destymulanty (Zadtuzenie kapitatu wiasnego) normowanie
przeprowadzono zgodnie ze wzorem [Kukuta 2000, str. 79, 88, 90]:
max X;; — X;;
|

Zi; = 2)

7 max x; —min x; ’
1 1

Oznaczenia jak we wzorze (1).
Miernik syntetyczny kondycji przedsigbiorstwa, stanowi sumg¢ zunitaryzowanych
wskaznikéw diagnostycznych.

n
g = Zzij : 3)
j=1
gdzie:
gi — miara syntetyczna kondycji i — tej firmy,
n  —ilo§¢ zmiennych diagnostycznych dla 1 obiektu,

z; —jak we wzorze (1).

Przyjmujac za syntetyczny miernik rozwoju przedsiebiorstwa, miare m,
zmienne diagnostyczne normalizuje si¢, przyrownujac ich wielkos¢ do wielko$ci
krytycznych. Wielkosci krytyczne to pozadane minimalne ich wielkosci
w przypadku stymulant, natomiast w przypadku destymulant, maksymalne ich
pozadane wielkosci. Bioragc pod uwage powyzsze, miara m - jesli Rkw i Rnm sg
wyrazone w wielkos$ciach procentowych - wyniesie [Lisek 2009, str. 263-270]:

Rkw—-5 Rnm-3 PS-1,00 1,2-Zkw
+ + +
5 3 1,00 1,2 (4)
4

m=

gdzie:
Rkw — rentowno$¢ kapitatu wtasnego,
Rnm — rentownos¢ netto majatku,
PS  —plynnos¢ szybka,
Zkw — zadtuzenie kapitatu wtasnego.
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Poniewaz od czasu konstruowania tej miary (2008r), obnizeniu ulegly oferowane
stopy procentowe, to za 2012 rok m, obliczana jest wg nieco zmodyfikowanego
wzoru [Lisek 2014, str. 71-79]:

Rkw-4 Rnm-225 PS-100 12-Zkw
4 2,25 1,00 12 5)
4

m=

Oznaczenia, jak we wzorze (3).

Zmienne diagnostyczne unormowane metoda unitaryzacji zerowanej zawsze
sg dodatnie, mieszcza si¢ w przedziale <0, 1>, zapewniajag porownywalno$¢
zmiennych i umozliwiaja konstruowanie zmiennej syntetycznej. Zmienne
unormowane, tak jak przy konstruowaniu m, moga przybiera¢é wartosci
nieograniczone, roéwniez zapewniaja porownywalnos¢ zmiennych i umozliwiajg
konstruowanie zmiennej syntetycznej. Miara m umozliwia obiektywna oceng stanu
finansowego przedsi¢biorstwa, podczas gdy miernik q tylko relatywne poréwnania
analizowanych obiektow.

Material badawczy

Podstawa do przeprowadzenia badan nad miernikami syntetycznymi sa
sprawozdania finansowe przedsi¢biorstw wyszczegdlnionych w  Tabeli 1
przygotowane przez firm¢ Verdict. Bazujagc na tych sprawozdaniach obliczono
wskazniki sytuacji finansowej przedsigbiorstwa, ktoére uznano za diagnostyczne:
ROE (Rkw), ROA (Rnm), PS i Zkw [Bednarski 2007, str. 80, 85, 109, 114].
Wskazniki diagnostyczne wynosza dla przedsiebiorstw bedacych podstawa analizy
miernikow:

Tabela 1. Diagnostyczne wskazniki sytuacji finansowej

2010 2011 2012

Firma
ROE |[ROA | PS | ZKW | ROE | ROA | PS | Zkw | ROE | ROA | PS | ZKW

Bakoma 26,71| 7,29|0,77| 2,66|1954| 4,15/054| 3,71| 2690| 652|063| 3,12

Mlekpol 3,10 195|181 059| 347| 219|189| 0,59| 200| 131|216 0,53
OSM

503| 2,26 (101 1,22| 2,06 093|087| 1,21| 232| 110|110 1,11
Krasnystaw
OSM
. 0,87| 040|054 1,19| 4,78| 2,22|0,59| 1,15| 363| 1,800,556 1,01
Limanowa
OSM
. 3,05| 219|2,12| 0,39| 1,39| 090|1,74| 0,55| 221| 143|129| 055
Pigtnica

Sm Gostyn | 3,36| 198|148 0,70| 3,67| 223|154| 0,65| -3,15| -1,88|131| 0,67

OSM Skata | 4,47 | 1,46 (1,72| 056| 9,67 | 292|181| 055| 7,72| 248|190 | 0,49

SSPM 12,34 | 584|174 1,11|1562| 7,51|187| 1,08| 11,14| 498|176 | 124

Heinz 22,23112,72|11,29| 0,75(1534| 7,48|1,66| 1,05| 16,23 | 8,06|1,62 1,01
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Fi 2010 2011 2012
irma
ROE | ROA | PS | ZKW | ROE | ROA | PS | Zkw | ROE | ROA | PS | ZKW
Jamar 16,03| 4,13(0,67| 2,88|23,70| 6,37|0,68| 2,72| 2537 | 5,83]0,60 3,36
Orzech 7,10 196|059 262| 454| 133(0,82| 2,42| 728| 262|067| 178
Provitus 20,26 | 1453 |0,74| 0,39(19,27|10,05|0,80| 0,92 | 1243 | 6,17|080| 1,01
Rolnik 470 0,88|0,33| 4,36|1999| 4,49|/0,39| 3,45| 305| 054|049 467
mgmk 19,70 1354 1,37 | 044|12,61| 7,62(070| 0,65| 16,69 | 1366(088| 023
Vortumnus |1997| 7,47|098| 1,67(29,57|10,57|1,16| 3,44| 004| 001|043 3,73

Zrodto: opracowanie wlasne

Omawiajac  kondycje firm z Tabeli

1 na podstawie miernikéw

diagnostycznych, nalezy zauwazy¢, ze sa one w wigkszosci zyskowne. Tylko SM
Gostyn poniosta straty w 2012 roku. Daje si¢ jednak zauwazy¢, iz zyskownos$¢ na
koniec analizowanego okresu dla wigkszosci przedsigbiorstw jest nizsza niz na
poczatek. Stabiej niz zyskownos¢ ksztattuje si¢ ptynnos¢ tych jednostek. Wskaznik
ptynnosci polowy z nich ksztaltuje si¢ ponizej pozadanego minimum. Takze
zadluzenie wielu z nich przekracza maksymalng zalecana wielkos¢.

MIERNIKI SYNTETYCZNE BADANYCH FIRM OBLICZONE
W OBYDWU WARIANTACH

Miara syntetyczna , obliczona na podstawie zunitaryzowanych miernikéw

Ponizej zamieszczono miare

syntetyczng kondycji

obliczong na podstawie zunitaryzowanych wskaznikéw diagnostycznych.

Tabela 2. Miara syntetyczna g

przedsicbiorstw,

Lp. Firma 2010 | 2011 | 2012 | Lp. Firma 2010 | 2011 | 2012
1. | Bakoma 2,16 | 1,08 | 2,01 |9. |Heinz 3,14 | 2,86 | 2,80
2. | Mlekpol 1,97 | 2,19 | 2,31 |10. | Jamar 141|186 | 1,84
3. | OSM Krasnystaw | 1,46 | 1,14 | 156 | 11. | Orzech 0,94 { 0,85 | 1,43
4. | OSM Limanowa 0,92 | 1,20 | 1,36 |12. | Provitus 298 | 2,74 | 2,07
5. | OSM Pigtnica 2,21 | 1,90 | 1,82 |13. | Rolnik 0,18 | 1,11 | 0,40
6. | Sm Gostyn 1,77 | 195 | 1,41 |14. | Tymbark MWS | 3,23 | 2,27 | 2,92
7. | OSM Skata 1,95 | 2,45 | 2,43 |15. | Vortumnus 2,28 | 2,60 | 0,44
8. | SSPM 2,44 | 3,01 | 2,46

Zrodto: opracowanie wlasne

Oceniajac sytuacje badanych firm z wykorzystaniem miernika syntetycznego
g, nalezy stwierdzi¢, iz w przypadku siedmiu na pigtnascie analizowanych
przedsigbiorstw, ich miernik w 2012 roku jest nizszy niz w roku 2010.
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Widocznym jest rowniez fakt, iz o ile w 2010 roku miara syntetyczna dwoch
przedsigbiorstw przekroczyta 3,00, o tyle w 2012 roku miara wszystkich
przedsiebiorstw jest nizsza od 3. Srednia wielko$¢ miary syntetycznej ksztattuje
si¢ W poszczegdlnych latach odpowiednio:

Tabela 3. Srednia miara q w poszczegolnych latach

Firmy 2010 2011 2012
mleczarskie 1,86 1,87 1,92
OWOCOWO warzywne 2,02 2,04 1,70
Razem 1,94 1,95 1,82

Zrédlo: opracowanie wlasne

Dane z Tabeli 3 informujg, iz w latach 2010, 2011 lepszg kondycja
charakteryzowaty si¢ firmy mleczarskie, natomiast w 2012 roku lepsza jest
sytuacja przedsiebiorstw przetworstwa owocowo — Warzywnego.

Ogolna sytuacja calej grupy przedsigbiorstw jest nieco gorsza na koniec
2012 roku niz na koniec 2010 roku. Ranking przedsigbiorstw za poszczegdlne lata
ksztattowat sie¢ nastgpujaco:

Tabela 4. Ranking przedsiebiorstw w poszczegolnych latach na podstawie g

Lokata Firma 2010 | Lokata Firma 2011 | Lokata Firma 2012
Tymbark Tymbark
1 MWS 3,23 1 |SSPM 3,01 1 MWS 2,92
2 | Heinz 3,14 2 |Heinz 2,86 2 | Heinz 2,80
3 | Provitus 2,98 3 | Provitus 2,74 3 | SSPM 2,46
4 |SSPM 2,44 4 | Vortumnus 2,60 4 | OSM Skata 2,43
5 | Vortumnus | 2,28 5 |OSM Skata | 2,45 5 | Mlekpol 2,31
OSM Tymbark i
6 Piatnica 2,21 6 MWS 2,27 6 | Provitus 2,07
7 | Bakoma 2,16 7 | Mlekpol 2,19 7 | Bakoma 2,01
8 | Mlekpol 1,97 8 | Sm Gostyn 1,95 8 | Jamar 1,84
9 |OSM Skata | 1,95 | 9 |9SM 190 | 9 |OSM Pigmica | 1,82
Pigtnica
, OSM
10 | Sm Gostyn | 1,77 10 |Jamar 1,86 10 Krasnystaw 1,56
11 OSM 1,46 11 O.SM 1,20 11 | Orzech 1,43
Krasnystaw Limanowa
12 | Jamar 1,41 12 OSM 1,14 12 | Sm Gostyn 1,41
Krasnystaw
. OSM
13 | Orzech 0,94 13 | Rolnik 1,11 13 Limanowa 1,36
OSM
14 . 0,92 14 | Bakoma 1,08 14 | Vortumnus 0,44
Limanowa
15 | Rolnik 0,18 15 | Orzech 0,85 15 | Rolnik 0,40

Zrbdlo: opracowanie wlasne
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W 2010 roku czotowe lokaty zajmowali przetworcy owocowo — warzywni,
na 5 czotowych lokatach znajdowaly si¢ 4 przedsigbiorstwa z tej grupy. Jednak
roOwniez na 4 ostatnich miejscach plasuja si¢ 3 przedsigbiorstwa z tego zbioru.

W roku 2011 na czoto wysungta si¢ SSPM, ktora zajmowata czwartg lokate
w rankingu w 2010 roku. Zwigkszyt si¢ rowniez udzial firm mleczarskich,
w zbiorze firm najlepiej ocenianych. Firmy Rolnik i Orzech niezmiennie plasuja
si¢ w koncdéwce rankingu. Znaczny spadek w rankingu zanotowata Bakoma
z 7 w 2010 na przedostatnie miejsce w 2011 roku.

Na koniec roku 2012 dwie najwyzsze lokaty zajmuja Tymbark i Heinz,
czyli przetworcy owocowo — warzywni. Jednak nastgpne 3 migjsca zajmuja
mleczarnie, uzyskujac w ten sposéb przewage liczebna wsrod pieciu najlepszych,
sposrod analizowanych przedsigbiorstw. Zwraca uwage spadek w rankingu
Vortumnus z czwartej na przedostatnig pozycje. Bakoma wrocita na 7 lokate, ktora
zajmowata w 2010 roku, poprawita si¢ lokata firmy Orzech.

Miara syntetyczna m

Ponizej zamieszczono miarg syntetyczng m dla przedsiebiorstw bedacych podstawa
poréwnan miernikow m i g.

Tabela 5. Miara m przedsigbiorstw stanowigcych material porownawczy

. 2010 2011 2012

l.p. Firma

m m m

1. | Bakoma 1,08 0,18 1,41
2. | Mlekpol 0,15 0,21 0,20
3. | OSM Krasnystaw -0,06 -0,35 -0,19
4. | OSM Limanowa -0,54 -0,17 -0,14
5. | OSM Piatnica 0,28 -0,04 0,00
6. | Sm Gostyn 0,06 0,12 -0,72
7.| OSM Skata 0,16 0,56 0,63
8. | SSPM 0,81 1,15 0,93
9. | Heinz 1,84 1,09 1,60
10. | Jamar 0,21 0,82 1,18
11. | Orzech -0,38 -0,46 0,04
12. | Provitus 1,83 1,31 0,95
13. | Rolnik -1,02 0,25 -1,10
14. | Tymbark MWS 1,86 0,81 2,23
15. | Vortumnus 1,02 1,43 -1,17

Zrbdlo: opracowanie wlasne

Wiekszo$¢ przedsiebiorstw z Tabeli 5 charakteryzuje sie w badanym
okresie dobrg kondycja finansows, co obrazuje dodatnia warto§¢ m. W 2010 i 2011
roku cztery przedsigbiorstwa charakteryzuja si¢ ztg kondycja, przy czym w 2010
roku sa to po dwa przedsiebiorstwa mleczarskie i owocowo — warzywne, natomiast
w 2011 roku sposrdd czterech przedsigbiorstw o ztej kondycji, trzy to
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przedsiebiorstwa mleczarskie. Zwraca uwagg staty spadek kondycji firmy Provitus,
a takze nagte zatamanie si¢ sytuacji finansowej Vortumnus w 2012 roku, ktora to
firma we wczesniejszych latach charakteryzowata si¢ bardzo dobra kondycja
finansowa. Przedsigbiorstwa mleczarskie bardziej sa skupione wokot sytuacji
neutralnej (m roéwne zero), o czym $wiadcza nizsze moduty miary m.

Oceniajac poszczegblne grupy przedsigbiorstw mozna wskazac:

Tabela 6. Srednia miara m w poszczegdlnych latach

Firmy 2010 2011 2012
mleczarskie 0,24 0,21 0,27
OWOCOWO warzywne 0,77 0,75 0,53
razem 0,49 0,46 0,39

Zrodto: opracowanie wlasne

Analiza ksztaltowania si¢ kondycji grupy omawianych przedsigbiorstw,
nakazuje wnioskowa¢, iz w catym okresie lepsza kondycja charakteryzowaly sig¢
firmy przetworstwa owocowo — warzywnego. Srednia m dla tej grupy byla zawsze
wyzsze niz dla mleczarskiej. Jednak o ile w 2010 roku réznica pomi¢dzy kondycja
obydwu grup byla duza, o tyle na koniec 2012 roku uleglta znacznemu
zmnigjszeniu. Stato si¢ to glownie na skutek systematycznie pogarszajacej si¢
kondycji firm przetworstwa owocowo — warzywnego. Sytuacja firm mleczarskich
na koniec 2012 roku, byta nieznacznie lepsza niz na koniec 2010 roku. Obie grupy
cechowaty si¢ generalnie dobra kondycja finansowa. Kondycja catej grupy firm
z Tabeli 6, ulegata statemu pogorszeniu, jednak na koniec 2012 roku i tak jest
dobra.

Ranking zbudowany na podstawie miary m ksztaltuje si¢ nastepujaco:

Tabela 7. Ranking na podstawie m w poszczeg6lnych latach

Lokata Firma 2010 | Lokata Firma 2011 | Lokata Firma 2012
1 Llngark 1,86 1 |Vortumnus | 143 | 1 I/varvgark 2,23
2 | Heinz 1,84 2 | Provitus 1,31 2 |Heinz 1,60
3 | Provitus 1,83 3 |SSPM 1,15 3 | Bakoma 1,41
4 | Bakoma 1,08 4 | Heinz 1,09 4 | Jamar 1,18
5 | Vortumnus 1,02 5 |Jamar 0,82 5 | Provitus 0,95

Tymbark
6 |SSPM 0,81 6 MWS 0,81 6 |SSPM 0,93
OSM

. 0,28 7 | OSM Skata | 0,56 7 | OSM Skata | 0,63

Piatnica
8 |Jamar 0,21 8 | Rolnik 0,25 8 | Mlekpol 0,20
9 | OSM Skata | 0,16 9 | Mlekpol 0,21 9 | Orzech 0,04
10 |Mlekpol | 015 | 10 |Bakoma 018 | 10 |OSM 0,00

Piatnica
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Lokata Firma 2010 | Lokata Firma 2011 | Lokata Firma 2012
11 |SMGostys | 0,06 | 11 [SMGostya | 012 | 11 |OSM 0,14
Limanowa
12 |OSM 006 | 12 |OM 004 | 12 |OM 0,19
Krasnystaw Piatnica Krasnystaw
OSM ,
13 | Orzech -0,38 13 Limanowa -0,17 13 | SM Gostyn | -0,72
14 O.SM -0,54 14 OSM -0,35 14 | Rolnik -1,10
Limanowa Krasnystaw
15 | Rolnik -1,02 15 | Orzech -0,46 15 |Vortumnus | -1,17

Zrodlo: opracowanie wlasne

W 2010 roku — podobnie jak w rankingu zbudowanym na bazie miary
g - czotowe lokaty zajmowali przetworcy owocowo — warzywni, na 5 czolowych
lokatach znajdowatly si¢ 4 przedsigbiorstwa z tej grupy. Réznica wystepuje na 4
ostatnich miejscach. W tym rankingu zajmuja je po dwa przedsigbiorstwa
z kazdego zbioru.

W roku 2011 na czoto wysuneta si¢ Vortumnus, ktéora zajmowata pigta
lokate w rankingu w 2010 roku. SSPM ktora w 2011 roku lideruje w rankingu na
podstawie miernikdw zunitaryzowanych zajmuje trzecig lokatg w rankingu Tabeli
10. Nie zwigkszyt si¢ udzial firm mleczarskich, w zbiorze firm najlepiej
ocenianych.

Na koniec roku 2012 — podobnie jak w rankingu zbudowanym na podstawie
zmiennych zunitaryzowanych - dwie najwyzsze lokaty zajmuja Tymbark i Heinz,
czyli przetworcy owocowo — warzywni. W przypadku nizszych lokat, réznice
pomigdzy rankingami sa bardziej widoczne. Zwraca uwagg spadek w rankingu
Vortumnus z pierwszej na ostatnia pozycje. Swiadczy to o naglym zatamaniu
kondycji finansowej Vortumnus w 2012 roku.

POROWNANIE REZULTATOW OTRZYMANYCH W WYNIKU
OBLICZANIA MIAR SYNTETYCZNYCH W OBYDWU
WARIANTACH

Zrdéznicowanie pozycji w rankingach

Podobienstwo obydwu rankingdw zbadano dwiema metodami: wspoétczyn-
nik korelacji rang Spearmana [Kukuta 2003, str. 154] oraz miarg podobienstwa
rankingow p, obliczang zgodnie z formutg [Kukuta 1989, str. 256]:

2210

=

p = l_ 2 ’
r—z
gdzie: r —ilo$¢ obiektow,
d; —roznica lokat j — tego obiektu w obu rankingach,

z =0 jesli r jest parzyste, 1 jesli r jest nieparzyste.
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Lokaty przedsigbiorstw w rankingu w poszczeg6lnych latach, wg posz-
czegolnych miar przyjeto z Tabel 41 7.

Jesli za miar¢ podobienstwa rankingdw zbudowanych na podstawie
zmiennych syntetycznych w obu wariantach przyjmuje si¢ wspotczynnik korelacji
rang to wynosi odpowiednio 0,94 w 2010 roku 0,78 w 2011 roku, 0,86 w 2012
roku. Oznacza to, iz ranking zbudowany na podstawie porownywanych miar
syntetycznych nieco rézni si¢ migdzy sobg. Nie sg to roznice, ktore powodowatyby
drastycznie r6zne pozycje w rankingu, jednak nie mozna ich uzna¢ za tozsame. Nie
nalezy, wiec tych miar stosowac zamiennie przy budowaniu rankingu.

Jesli za miare podobienstwa rankingdw przyjac p, to tym przypadku miara
podobienstwa wynosi odpowiednio: 0,88 w 2010 roku, 0,68w 2011 roku i 0,75
w 2012 roku. Jako ze miara p zawiera si¢ w przedziale <0, 1>, a wspotczynnik
korelacji rang Spearmana w zakresie <-1, 1>, nalezy stwierdzi¢, iz ksztaltowanie
si¢ miary p wskazuje na wigksze zréznicowanie rankingdéw. Potwierdza to
wniosek, ze rankingi bazujace na miernikach g i m nie sg zgodne.

Zasoby informacyjne obu miar

Miara syntetyczna zbudowana na podstawie zunitaryzowanych zmiennych
diagnostycznych umozliwia poréwnanie kondycji finansowej pomigdzy badanymi
obiektami. Zawiera si¢ ona w przedziale <0,k>, gdzie k oznacza ilo§¢ zmiennych
diagnostycznych. Pozwala réwniez na poréwnania pomig¢dzy poszczegdlnymi
grupami analizowanych przedsigbiorstw.

Niestety miara ta odnosi si¢ do minimalnej (lub maksymalnej) wielkosci
danej cechy sposrdod analizowanych obiektéw 1 rozstegpu tej cech wsrod
analizowanych obiektow. A przeciez minimalna ptynnos¢ moze by¢ zadowalajaca,
lub tez nie. To samo tyczy si¢ innych zmiennych diagnostycznych. Miernik
syntetyczny zbudowany na podstawie wskaznikow zunitaryzowanych nie
uwzglednia tego, wigc nie umozliwia obiektywnej oceny kondycji danego
przedsigbiorstwa czy jest dobra, czy tez nie.

Miara m moze przyjmowa¢ dowolne warto$ci. Jej budowa odnosi si¢ jednak
do wielkosci krytycznej danej cechy diagnostycznej. Dlatego tez, gdy przyjmuje
warto$¢ ujemng informuje o niekorzystnej sytuacji danego przedsigbiorstwa,
natomiast przyjmujac warto$¢ dodatnig oznajmia dobra kondycj¢ firmy. Jej $rednie
warto$ci dla danej grupy informuja o dobrej lub ztej kondycji catej grupy.
Umozliwia ona rowniez poréwnania pomigdzy przedsigbiorstwami, czy tez
grupami przedsigbiorstw i budowe rankingdéw. Ranking zbudowany z wyko-
rzystaniem miary m, rézni si¢ jednak od zbudowanego przy wykorzystaniu miary
syntetycznej skonstruowanej na bazie zunitaryzowanych wskaznikow.

KONKLUZJE

Przeprowadzone badanie wykazato, iz syntetyczna miara sytuacji
finansowej przedsigbiorstwa obliczana na podstawie zunitaryzowanych
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wskaznikéw diagnostycznych @, umozliwia pordéwnania pomiedzy sytuacja
analizowanych firm, jednak nie pozwala na obiektywna ocen¢ kondycji badanych
firm. Nie da si¢ z jej wykorzystaniem oceni¢ kondycji pojedynczego przed-
sigbiorstwa w oderwaniu od innych.

Natomiast miara m pozwala na poréwnania pomi¢dzy obiektami, a takze na
obiektywng ocen¢ kondycji finansowej jednej firmy. Dlatego tez do oceny
kondycji finansowej przedsigbiorstw, uniwersalnym narzedziem wydaje si¢ by¢
miara m.

Obydwie miary umozliwiajg konstruowanie rankingdow, z tym, ze rankingi
nieco ro6znig si¢ w zalezno$ci od tego, jaka miarg przyjeto za ich podstawe. Jesli
gléwnym celem jest obiektywna ocena sytuacji finansowej, a nie ranking, t0 mozna
go zbudowa¢, na bazie m, w przeciwnym przypadku bardziej zasadna wydaje si¢
konstrukcja rankingu, na podstawie miary q.
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COMPARATIVE ANALYSYS RESULTS ACHIEVED USING
TWO MEASURES: SYNTHETIC MEASURE M,
AND ZERO UNITARIZATION METHOD.

Abstract: Synthetic measures are utility tool in the multivariate problem
analysis. There are different possibility of the synthetic measure construction.
In this article compared measure m, with the measure build based on the zero
unitarizated diagnostic ratios. Performed study informs that both measures
make possible to compare financial condition, enterprises and construct
ranking. But only measure m make possible to objectively assess financial
situation of the enterprise, or group of the enterprises.

Keywords: synthetic measure, financial condition of the enterprise,
m measure, ranking of the enterprises
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Streszczenie: Celem artykutu jest zaprezentowanie przestrzennego zroézni-
cowania infrastruktury drogowej w Polsce. Wykorzystujac metody z zakresu
wielowymiarowej analizy statystycznej zbudowano ranking wojewodztw
a nastepnie pogrupowano je pod wzgledem podobienstwa infrastruktury
drogowej.

Stowa kluczowe: infrastruktura drogowa, wielowymiarowa analiza
statystyczna, metoda TOPSIS

WSTEP

Wraz ze zmieniajagcymi si¢ warunkami spotecznymi, kulturowymi
1 gospodarczymi infrastruktura techniczna zaczeta odgrywaé coraz wigksze
znaczenie 1 stala si¢ czynnikiem, ktory okresla atrakcyjnos$c lokalizacji uktadow
przestrzennych.

W artykule skupiono si¢ nad analizg infrastruktury drogowej majgc na
uwadze fakt, iz stanowi ona jeden z najistotniejszych czynnikow wptywajacych na
funkcjonowania gospodarek i decydujagcych o spojnosci przestrzennej krajow.

Pomimo tego, ze poj¢cie infrastruktury technicznej funkcjonuje od poczatku
XX wieku nadal jest przedmiotem badan wielu dyscyplin naukowych, a jej
definicja i zakres merytoryczny stanowi przedmiot licznych sporow. Wedtug
Chudzika ,przez infrastrukture techniczng rozumie si¢ kompleks urzadzen
koniecznych do zapewnienia wilasciwego funkcjonowania gospodarki narodowej
i integracji poszczegdlnych uktadow w przestrzeni i czasie...." [Chudzik 1998]".

! Chudzik B. (1998) Programowanie rozwoju infrastruktury technicznej V Konferencja
naukowa: Infrastruktura techniczna wsi - ku integracji europejskiej, S.C Drukpol,
Krakoéw-Szczucin.
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Majac na uwadze zaspokojenia aktualnych, ale przede wszystkim z mysla
o przysztych potrzebach istnieje konieczno§¢ monitorowania jakosci infrastruktury
drogowej i "ponoszenia duzych naktadow na jej rozbudowe™ [Rogacki 2007]°.

W naszym kraju nadal brakuje dostatecznie rozwinigtej infrastruktury
drogowej, co niejednokrotnie dyskwalifikuje polskie regiony w konkurencji
o lokalizacje duzych inwestycji na terenie kraju. Grzywacz uwaza, ze "... brak
infrastruktury stanowi istotng bariere w rozwoju spoleczno-gospodarczym, a jej
stan i jako$¢ sg elementami o podstawowym znaczeniu dla tempa wzrostu
gospodarczego” [Grzywacz i in. 2002]°. Gospodarka jest tym sprawniejsza
1 bardziej efektywna im lepiej jest wyposazona w skladniki infrastruktury
transportowej. Rozwini¢ta stosownie do potrzeb i dobrze utrzymana infrastruktura
transportowa przycigga inwestycje, umozliwia otwarcie na nowe rynki zbytu
i udostepnienie wilasnych rynkoéw oraz czerpanie korzys$ci z tranzytu, sprzyja
roOwniez rozwojowi regionalnemu i integracji regionow, zmniejszeniu kongestii,
niwelowaniu dysproporcji miedzy potrzebami transportowymi a ruchem towarow
1 0s6b, upowszechnieniu turystyki itd.

W zwigzku ze wzrostem potrzeby przemieszczania sie coraz powszechniej
moéwi sie o kryzysie komunikacyjnym i transportowym, co jest zwigzane
z kongestia spowodowang nagromadzeniem potrzeb transportowych i komu-
nikacyjnych, ktore sa realizowane poprzez przeptyw tadunkow i osob [Ciesielski
i in. 1992]*. Z tego wzgledu inwestycje w infrastrukture drogowa powinny
wyprzedza¢ rozwo6j innych galezi gospodarki aby nie hamowaé wzrostu
gospodarczego kraju [Ciesielski i in. 2001]°.

Majac na uwadze znacznie drég i wzrastajace potrzeby transportowe
istotnym jest §ledzenie zmian zachodzacych w infrastrukturze drogowej. Celem
analizy bylo zbadanie zr6znicowania i dynamiki rozwoju infrastruktury drogowe;j
w Polsce w ukladzie wojewodztw, ze szczegdlnym uwzglednieniem drog
szybkiego ruchu. Postawiono réwniez hipotezg, ze w wojewoddztwach z lepiej
rozwinigta infrastruktura drogowa wyzszy jest dochod mieszkancow.

Znaczenie infrastruktury drogowej

Na skutek wzrostu gospodarczego, rozwoju motoryzacji oraz zwickszania
si¢ ilosci czasu wolnego spoteczenstwa staja si¢ bardziej mobilne. Starowicz
uwaza, ze "... obserwuje si¢ radykalng zmiang w calej kulturze przystosowania
transportu do wspolczesnego zycia" [Zatoga 2007]°.

2 Rogacki H. (2007) Geografia spoteczno — gospodarcza Polski, PWN S.A, Warszawa.

® Grzywacz W., Burnewicz J. (2002) Ekonomika transportu, WKit, Warszawa.

* Ciesielski M., Dtugosz J., Glugiewicz Z., Wyszomirski O. (1992) Gospodarowanie
W transporcie miejskim, AE, Poznan.

> Ciesielski M., Szudrowicz A. (2001) Ekonomika transportu, AE Poznan.

® Zatoga E. (2007) Ekonomiczne i spoteczne wyzwania wspotczesnego transportu. Zeszyty
Naukowe Uniwersytetu Szczecinskiego, nr 454, Szczecin.
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Transport drogowy odgrywa istotng rolg¢ w obstudze przemystu i handlu,
takze w ramach wymiany zagranicznej. Tempo wzrostu gospodarki zalezy od tego
jak efektywnie jest wykorzystywany kapital i jak wydajnie wykonywana jest praca.
Infrastruktura drogowa posrednio i bezposrednio wptywa na te wielkosci.

Rysunek 1. Gesto$¢ sieci drogowej w wybranych krajach Unii Europejskiej w 2013 roku
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Zrédto: obliczenia whasne na podstawie EU transport in figures statisitical pocketbook 2014

Biorgc pod uwage gestosci sieci drog ogotem Polska zajmuje w Europie
przecietng pozycje. Liderzy Kklasyfikacji — Belgowie i Holendrzy — maja,
odpowiednio, ponad 3 i 2-krotnie lepiej rozbudowang sie¢ drogowa w przeliczeniu
na km? powierzchni niz Polska (Rysunek 1). Stabo$¢ polskiej infrastruktury nie
wynika wiec z ogdlnej gestosci drog. Chociaz Polska jest drugim w Europie — po
Niemczech — rynkiem transportu drogowego to najwicksza bolaczka infrastruktury
drogowej w Polsce jest brak kompleksowego systemu sieci autostrad i drog
ekspresowych. Staba jako$¢ drog z kolei:

e nie sprzyja efektywnej alokacji przemystu i ustug,

e ogranicza mozliwo$ci naplywu zagranicznych inwestycji,

e zmniejsza mobilnos¢ sity roboczej,

e nie zapewnia wlasciwe] jako$ci obstugi przewozow pasazerskich i towarowych
a w konsekwencji obniza konkurencyjno$¢ polskiej gospodarki.

Pod wzgledem dtugosci sieci drog ekspresowych i autostrad Polska przez
wiele lat znajdowata si¢ znacznie ponizej Sredniego poziomu dla krajow Unii
Europejskiej.
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Rysunek 2. Dlugos¢ sieci autostrad w wybranych krajach Unii Europejskiej w 2012 roku
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Zrédto: opracowanie whasne na podstawie EU Transport in Figures Statisitical Pocketbook
2013

W 2014 roku z dtugoscia drog szybkiego ruchu na poziomie 3021 km, dzielit
nas ogromny dystans od takich krajow jak Niemicy, Wtochy czy Hiszpania
(Rysunek 2). Sytuacja znacznie si¢ poprawila w ciggu ostatnich czterech lat.
Wazrost liczby autostrad w duzym stopniu zwigzany byt z dotacjami z Unii
Europejskiej i przyznaniem Polsce organizacji Mistrzostw Europy w pitce noznej.
Najbardziej dynamicznie sie¢ tego typu drég rozwija si¢ od 2010 roku. W 2008
roku migliSmy jedynie 663 km autostrad a do 2014 roku nastgpit wzrost o 157%
(Tabela 1).

Tabela 1. Dlugo$¢ drog ekspresowych i autostrad w Polsce w latach 2010-2014 (km)

Rodzaj drogi 2010 2011 2012 2013 2014
Autostrady 857 1070 1365 1492 1553,2
Drogi ekspresowe 675 738 1097 1190 1481,8

Zrédto: GUS Maty rocznik statystyczny Polski 2014, GDDKiA

Dobrze rozwinigta infrastruktura determinuje koszty dostawy i dystrybucji
produktow. Przedsigbiorstwa nie musza obawia¢ si¢ kosztow zwigzanych
z opOznieniami w dostawach wigc moga np. stosowaé strategi¢ just-in-time
obnizajgc koszty magazynowania towarow.

Dobry stan infrastruktury zwigksza korzys$ci z produkcji na duza skale,
umozliwiajgc poszerzanie wymiany handlowej migdzy regionami i krajami. Firmy
mogg sprzedawac¢ swoje produkty nie tylko na lokalnym rynku, ale i w innych
regionach i krajach. W przypadku krajow z dobrze rozwinieta infrastruktura
drogowa bardziej powszechny jest rowniez przeptyw pracownikow z rolnictwa,
charakteryzujacego si¢ niskg produktywnoscia, do sektoréw, w ktorych ich praca
przynosi wigksze efekty.

W Polsce jest wiele gmin, ktore dzigki budowie w poblizu autostrady zyskaty w
dlugim okresie. Dochody wlasne gmin na mieszkanca rosty szybciej niz
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w innych regionach kraju. Warto§¢ ta ma bezposredni wpltyw na lokalng
gospodarke i zamozno$¢ mieszkancow.

Dzigki dobrze rozwinigtej infrastrukturze podnosi si¢ jakosci kapitatu
ludzkiego. Osoby mieszkajace w matych miejscowosciach maja utatwiony dostgp
do edukacji, rozrywki, wydarzen kulturalnych czy opieki zdrowotnej [Calderon,
Servén 2004]". Poprawa stanu infrastruktury, charakteryzuje si¢ korzy$ciami skali,
pozwalajac na coraz wickszy wzrost tacznej produkeji [Aschauer 1989]°. Dzieje sie
tak dzigki tzw. sieciowym efektom zewnetrznym [Esfahani i Ramirez, 20037°. Im
gestsza jest sie¢ dobrych drog, tym szerszy jest krag potencjalnych dostawcow i
klientow; liczba kombinacji mozliwych kontaktow handlowych wzrasta nawet nie
liniowo, a wyktadniczo.

Wzrost popytu, napgdzany inwestycjami infrastrukturalnymi, moze spowodowac
pozytywne skutki w postaci pelnego wykorzystania mocy wytworczych w gospo-
darce a co za tym idzie spadek bezrobocia.

MATERIAL I METODA OPRACOWANIA

Podstawowym celem opracowania jest zaprezentowanie zrdéznicowania
infrastruktury drogowej w Polsce w uktadzie wojewodztw. Przy ocenie infrastruk-
tury drogowej uwzgledniono zmienne charakteryzujace rodzaj i jako§¢ drog
w uktadzie wojewodztw, naktady ponoszone na drogi, zmiany w natg¢zeniu ruchu,
czy s$redni dobowy ruch pojazdéow jak rowniez przewozy tadunkow i towarow.
Wsréd rozpatrywanych zmiennych poza tymi, ktére zostaly wytypowane do
stworzenia rankingu, uwzgledniono Xs—dhugo$é drég ogotem na 100 km?, Xe—drogi
krajowe na 100 km? X;— drogi wojewodzkie na 100 km? Xg—drogi powiatowe na
100 km?, Xo—drogi publiczne na 100 km?, X;o—dtugosé sieci kolejowej na 100 km?,
Xi—dtugosé eksploatowanej linii kolejowej na 100 km?, X;,—tadunki nadane do
przewozu ogotem w min ton/km, Xy5—drogi o twardej nawierzchni na 100 km?,
X4~ odsetek drog o twardej nawierzchni, X;s—odsetek drég o nawierzchni bitej,
Xig—wskaznik wzrostu natezenia ruchu w latach 2005-2010, X;,—przewozy
pasazerskie w komunikacji regularnej i komunikacji specjalnej w mln pasazero-
kilometrow.

Dane rozpatrywano w uktadzie wojewodztw w roku 2013. W wyniku
analizy wskazano wojewodztwa gdzie infrastruktura drogowa jest najlepiej
rozwinieta i te gdzie jest ona rozwinigta najstabiej. Z szerokiego grona 17 zmien-

" Calderon C.A., Servén L. (2004) The effects of infrastructure development on growth
and income distribution, World Bank.

8 Aschauer D. (1998) Public Capital and Economic Growth: Issues of Quantity, Finance,
and Efficiency, The Jerome Levy Economics Institute, Working Paper No. 233, April,
1998.

® Esfahani H.S., Ramirez M.T. (2003) Institutions, infrastructure, and economic growth,
Journal of Development Economics, Vol. 70, Issue 2.
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nych opisujacych infrastrukture drogowa wybrano cztery zmienne diagnostyczne.
W procedurze kwalifikacji zastosowano kryterium merytoryczne oraz analizg
korelacyjng. Do weryfikacji postuzyt test istotnosci wspotczynnika korelacji
liniowej Pearsona, obliczona zostata warto$¢ krytyczna wspotczynnika korelacji r*,
co umozliwito wyeliminowanie wysoce skorelowanych cech. Uwzgledniono
rowniez wspotczynnik zmienno$ci, odrzucajagc cechy gdzie wspotczynnik
zmienno$ci byl nizszy niz 10%, taka sytuacja wystapita w przypadku zmiennych
X3, X4 | X5 uznano je wiec za zmienne quasi-state. W analizie wykorzystano
nastepujace zmienne:

X1— przewozy pasazerow w komunikacji krajowej w min pasazerokilometrow,

X,— drogi ekspresowe i autostrady na 100 km? powierzchni,

Xs— drogi gminne na 100 km? powierzchni,

X, — naktady inwestycyjne na 100 km drogi publicznej.
Przyjete do analizy zmienne mozna zakwalifikowaé do zbioru stymulant®.

Tabela 2. Podstawowe charakterystyki przyjetych zmiennych diagnostycznych do opisu
poziomu infrastruktury drogowej wojewodztw Polski

Charakterystyki liczbowe zmiennych diagnostycznych
Cecha — -

X min X; max X; V; (%) A
Xy 1003,44 230,60 3986,00 83,10 | 17,29
X 0,93 0,16 2,31 57,43 | 14,44
X3 78,72 38,12 147,23 36,56 3,86
X4 49549,23 19919,79 | 156 141,86 74,03 7,84

Zrodto: obliczenia wlasne

Wszystkie zmienne, w badanej grupie obiektow speiniaja podstawowe
kryterium doboru zmiennych do opisu zjawiska ztozonego: V, >0,1, A, >12.

Dane statystyczne na podstawie, ktorych przeprowadzono analize¢ tworza
macierz.

W celu wyznaczenia warto$ci zmiennej syntetycznej za pomoca WZOrcowej
metody agregacji zmiennych dokonano kolejno:

- unormowania cech diagnostycznych wykorzystujac formute standaryzacji

_ X X
Z; ==

]

S, #0, i=1 2.0, j=1 2.k 1)

gdzie: x; - warto$¢ j-tej cech dla i-tego wojewodztwa; X;, S; to odpowiednio
Srednia arytmetyczna i odchylenie standardowe j-tej cechy; z;- warto$¢
unormowana j-tej cech dla i-tego wojewodztwa

19 Stymulanta to taka zmienna, ktorej wysokie wartoéci sa zjawiskiem pozadanym z punktu
widzenia oceny obiektu, natomiast niskie warto$ci sg niepozadane.
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- okre$lenia wzorca i antywzorca odpowiednio:
z*:[zl+ z; ... zk*] (2)
S 5 ©)

jako modelowych obiektow, tak, ze: z; = max{ z, }, z, = m_in{ z, } ;

+

, Z

ra =[Z

- oszacowania odlegloéci kazdego badanego wojewodztwa od zdefiniowanego
wzorca i antywzorca odpowiednio zgodnie ze wzorem:

di+:\/2i:(zij -7)) (4)

di_ = Z(Zij _Zj_)z (5)
=
- Wyznaczenia wartosci syntetycznego miernika dla kazdego wojewoddztwa zgodnie
ze wzorem [Hwang, Yoon 1981]:
d-

Q= d; id; ()

gdzie: Q, - warto$¢ syntetycznego miernika dla i-tego wojewodztwa.

Im mniejsza jest odlegto$¢ wojewddztwa od wzorca, a tym samym wigksza
od antywzorca, tym wartos¢ miernika syntetycznego (Q;) jest blizsza jeden.
Najwyzsza warto§¢ syntetycznego miernika wskazuje na rozwigzanie (obiekt)
najlepsze w rozpatrywanym problemie porzadkowania liniowego.

Otrzymane, w wyzej opisany sposdb wartosci zmiennej syntetycznej sa
propozycja miernika opisujacego poziom zréznicowania infrastruktury drogowej
W ujeciu przestrzennym.

WYNIKI BADAN

Dzigki zastosowaniu omowionej metody dokonano hierarchizacji
wojewodztw Polski wedlug wartosci Qj, jako wartosci syntetycznego miernika
poziomu infrastruktury drogowej. W obrebie uporzadkowanego zbioru
przeprowadzono klasyfikacje typologiczng wojewddztw podobnych pod wzgledem
zaproponowanego wskaznika, w nastgpujacy sposob [Kukuta 1993]:

| grupa (wysoki poziom): Q e@( in Q; +2m§in) max Q, |,

Il grupa ($redni poziom): Q; € @ (2 min Q, +max Q, ) %(miin Q +2max Qi) 1,

I11 grupa (niski poziom): Q e[miin Q. %(Zmin Q +maxQ )}
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Tabela 3. Ranking wojewodztw ze wzgledu na infrastrukture drogowa zestawiony z
rankingiem PKB per capita w 2013 roku

PKB per Pozycja w
Lp Wojewoddztwa Qi Grupy | capita w 2013 | rankingu PKB
roku per capita

1 | Slaskie 0,565 44372 4

2 | Lodzkie 0,524 | 39080 6

3 | Mazowieckie 0,513 66765 1

4 | Matopolskie 0,410 36961 7

5 | Podkarpackie 0,342 29333 16

6 | Kujawsko-pomorskie 0,336 I 34095 10

7 | Dolno$laskie 0,323 47440 2

8 | Wielkopolskie 0,309 44567 3

9 | Lubuskie 0,288 34862 9

10 | Pomorskie 0,249 41045 5

11| Lubelskie 0,232 29479 15
12 | Podlaskie 0,194 30055 14
13 | Opolskie 0,182 11| 33888 11
14 | Swietokrzyskie 0,162 31459 12
15 | Zachodniopomorskie 0,130 35334 8

16 | Warminsko-mazurskie | 0,123 30065 13

Zrodto: obliczenia wlasne

Z kolei hierarchizacja wojewodztw Polski ze wzgledu na warto$¢ Q;, jako
warto$¢ syntetycznego miernika poziomu infrastruktury drogowej wskazuje, ze
wskaznik ten dla wojewodztwa najwyzej sklasyfikowanego (Slaskiego) jest ponad
czterokrotnie wyzszy od tego wskaznika dla wojewodztwa, ktore zajeto ostatnig
lokate (Warminski-mazurskiego). Przeprowadzone badania pozwolity wyodrebnié
trzy poziomy zrdéznicowania wojewddztw pod wzgledem infrastruktury drogowe;,
a tym samym wnioskowac, ze wojewodztwa Polski charakteryzuja si¢ na ogét
$rednim lub niskim jego poziom (Rysunek 3). Wysokim poziomem infrastruktury
drogowej charakteryzowaly sie tylko trzy wojewodztwa: Slaskie, Lodzkie

i Mazowieckie.
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Rysunek 3. Wartosci syntetycznego miernika poziomu infrastruktury drogowej w Polsce
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Zrodto: opracowanie wlasne

Rysunek 4. Typologia wojewddztw Polski pod wzgledem syntetycznego miernika poziomu
zrdéznicowania infrastruktury drogowej w 2013 roku
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Wojewodztwa z pierwszej grupy zlokalizowane sa w centralnej i poludnio-
wej czesdci kraju 1 nalezg do najbardziej zurbanizowanych i1 uprzemystowionych
w Polsce stad w petni uzasadniony wysoki poziom, lecz jeszcze nie wystarczajacy,
rozwoju infrastruktury drogowej. Druga grupe stanowi sze$¢ wojewodztw
zlokalizowanych w centrum i na zachodzie Polski oraz wojewodztwa Matopolskie
i Podkarpackie. Najwiekszg grupe (7 wojewddztw) stanowig wojewddztwa
0 niskich naktadach inwestycyjnych na drogi, matej liczbie przewozow
pasazerskich i matej dtugosci drog szybkiego ruchu na 100 km? powierzchni, ktére
polozone sg w Polsce poétnocnej i wschodniej.

Zwraca uwagge pozycja wojewodztwa Podkarpackiego, ktore sklasyfikowane
zostatlo w drugiej grupie. Zostato ono zasilone, w ostatnich latach, znacznymi
srodkami na rozbudowe drog szybkiego ruchu, co z pewno$cia wplynie na
mobilnos¢ lokalnych przedsigbiorcow, jak rowniez rozwinie specjalne strefy
ekonomiczne zlokalizowane na terenie tego wojewodztwa.

Bl

Zrodto: opracowanie wlasne
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Wojewodztwo opolskie, obok $wietokrzyskiego, charakteryzuje sie
najnizszymi naktadami inwestycyjnymi na drogi publiczne oraz najmniejsza
gestoscig drog gminnych na 100 km?.

Przedstawiong struktur¢ przestrzenng nalezy uzna¢ za niekorzystng
1 wymagajaca zmian idacych w kierunku zwigkszenia przede wszystkim dlugos$ci
drog szybkiego ruchu.

Zaobserwowano rowniez silny zwigzek pomigdzy rozwojem infrastruktury
drogowej a dochodami na mieszkanca w poszczegdlnych wojewodztwach.
Wspoétezynnik korelacji Spearmana byl na poziomie 0,61, co wskazuje na silng
zalezno$¢ migdzy badanymi zjawiskami.

PODSUMOWANIE

Polska pod wzgledem gestosci infrastruktury drogowej zajmuje przecigtng
pozycje wsrdd krajow Unii Europejskiej. Wbrew ogdlnie panujacym opiniom, ze
w Polsce jest mato drog, nie ich dtugos$¢ stanowi problem. Problemem jest jakos¢
infrastruktury drogowej. Drogi najwyzej w rankingu potozonych wojewodztw
cechujg niskie parametry techniczne. Nawierzchnia wickszosci drog w Polsce
znajduje si¢ w coraz gorszym stanie, co nie zapewnia odpowiednich standardow
bezpieczenstwa oraz nie spetnia oczekiwan ich uzytkownikow.

Zajmujgce pierwsza pozycje w rankingu wojewodztwo Slaskie posiada
dobrze rozwinigtg sie¢ drog publicznych ale réwniez charakteryzuje si¢ jednym
z najwickszych w kraju obcigzeniem ruchowym transportu pasazerskiego
i towarowego. Rozbudowana sie¢ drogowa daje wojewodztwu $laskiemu znaczaca
pozycje w skali kraju, co przyciagngto do regionu wiele migdzynarodowych firm
transportowych i wysytkowych.

Po wielu latach osiagnelismy przecigtny europejski poziom dtugosci drog
szybkiego ruchu (powyzej 3000 km), co moze sktoni¢ potencjalnych inwestorow
do wskazywania Polski jako obszaru przysztych inwestycji. Najbardziej widoczne
jest to na przykladzie wojewodztwa podkarpackiego gdzie w ostatnich latach
nasility si¢ inwestycje w budowg autostrady A4, cO jest ogromng szansg dla
rozwoju znajdujacych si¢ tam stref ekonomicznych.

Dobrze rozwinigta infrastruktura drogowa ma rowniez wpltyw na sytuacje
ekonomiczng mieszkancow. Zaobserwowano silny zwigzek pomigdzy rozwojem
infrastruktury drogowej a dochodami na mieszkanca w poszczegdlnych
wojewodztwach.

Istniejaca dobrze rozwinigta, gesta sie¢ drogowa nie moze jednak sprostac
potrzebom stale rosngcego ruchu drogowego. Do poprawy sytuacji komunikacyjnej
w Polsce niezbedne sg wiec naktady finansowe, przeznaczone na utworzenie
szybkiego transportu mig¢dzyregionalnego i mi¢dzymiastowego, skierowane na
inwestycje zwigzane z budowa autostrad i drég szybkiego ruchu.
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SPATIAL DIFFERENTIATION
OF ROAD INFRASTRUCTURE IN POLAND

Abstract: The aim of the article is to present the spatial differentiation of
road infrastructure in Poland. Using methods from the field of multivariate
statistical analysis built a ranking of Voivodeship and then grouped them
under terms of the similarities road infrastructure. The TOPSIS method
(Technique for Order Preference by Similarity Ideal Solution) was used in the
research.

Keywords: TOPSIS method, multivariate statistical analysis, road
infrastructure
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Streszczenie: W opracowaniu przedstawiono proby klasyfikacji obszaréw
Polski pod wzgledem wybranych cech spoteczno-demograficznych.
Rozwazono w tym wzgledzie struktur¢ wyksztalcenia ludnosci, w obrebie
ktorej szczegdtowej analizie poddane zostaly struktury wieku i ptci ludnosci
legitymujacej si¢ wyksztalceniem wyzszym. Badanie przeprowadzono na
poziomie wojewodztw i powiatow dla lat 2002 i 2011, przy wykorzystaniu
wybranych metod analizy skupien.

Stowa kluczowe: struktura wyksztatcenia ludnoéci, struktury wieku i plei
ludnosci z wyksztatlceniem wyzszym, metody analizy skupien

WPROWADZENIE

Celem opracowania byty proby klasyfikacji obszaréw Polski (wojewodztw
i powiatow) z punktu widzenia wybranych cech spoteczno-demograficznych.
Uwaga w tym wzgledzie zostala zwrécona na strukture wyksztatcenia ludnosci’,
w obrgbie ktérej rozwazone zostaly struktury wieku i plci ludnosci legitymujace;j
si¢ wyksztatceniem wyzszym. Wyszczegdlniono wlasnie te kategorie z tego
wzgledu, ze w ciggu minionych kilkunastu lat odnotowano w Polsce wyrazny
wzrost odsetka ludnosci legitymujacej sie wyksztalceniem wyzszym?, przy spadku

1 W Polsce struktura wyksztatcenia ludnosci badana jest dla ludnosci w wieku 13+ lat.

2 Wzrost ten wynikat z checi kontynuowania nauki, ale takze byt konsekwencja
wprowadzenia w polskich uczelniach wyzszych bolonskiego systemu nauczania,
majacego dwustopniowy charakter. W rezultacie czego, osoby konczace studia
licencjackie, podobnie jak i magisterskie, zaliczane sg do frakcji oséb posiadajgcych
wyksztatcenie wyzsze [zob. Ustawa Prawo o szkolnictwie ..., Dz. U. 2005 nr 164 poz.
1365, art. 21 167; MNiSW 2015].
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udzialow subpopulacji posiadajacej nizsze poziomy wyksztalcenia. W zwiazku
Z tym interesujagce wydaje si¢ by¢ zagadnienie stabilno$ci w czasie struktur
demograficznych charakteryzujacych subpopulacje oséb legitymujacych sie¢
wyzszym poziomem wyksztatcenia.

Badanie przeprowadzono na poziomie wojewodztw i powiatow w latach
2002 i 2011, przy wykorzystaniu wybranych metod wielowymiarowej analizy
poréwnawczej (Warda i k-srednich). Zrédto danych wykorzystanych w analizach
stanowity publikacje Glownego Urzgdu Statystycznego dotyczace struktury
wyksztalcenia ludnosci, pochodzace z wynikow spisow powszechnych ludnosci
przeprowadzonych w Polsce w latach 2002 i 2011.

OPIS STRUKTURY LUDNOSCI POLSKI WEDELUG POZIOMU
WYKSZTALCENIA W LATACH 2002 i 2011

Charakteryzujac strukture wyksztalcenia ludnosci mozna zauwazy¢, ze
w Polsce w latach 2002-2011 znacznie wzrost odsetek ludnosci z wyksztatceniem
wyzszym (0 71,7%). W roku 2011 subpopulacja ta stanowita 17% ogotu populacji
w wieku 13 lat i wigcej, podczas gdy w 2002 r. jej udziat wynidst 9,9%, przy czym
w obu tych latach omawiana frakcja byta znacznie wyzsza w miastach (zob. Tabela
1). W obu rozpatrywanych latach odnotowano poréwnywalny odsetek ludnosci
legitymujacej sie wyksztalceniem $rednim i policealnym, podobnie jak
w przypadku wyksztatcenia zasadniczego zawodowego, zmniejszyta sie natomiast
frakcja 0sob odznaczajacych sie wyksztalceniem co najwyzej gimnazjalnym® i bez
wyksztalcenia (odpowiednio 0 22,1% 1 61,1%).

Tabela 1. Struktura wyksztatcenia ludnosci w wieku 13+ lat w Polsce wedtug plci i wedtug
miejsca zamieszkania w latach 2002 i 2011 (w %)

Ogobtem Miasta Wies

Poziom wyksztalcenia Ogoétem Mezczyzni Kobiety Ogodtem Ogodtem
2002 | 2011 | 2002 | 2011 | 2002 | 2011 | 2002 | 2011 | 2002 | 2011
OGOLEM 100,0| 100,0| 100,0 | 100,0| 100,0| 100,0| 100,0 | 100,0 | 100,0 | 100,0
wWyzsze 99| 170 93| 148| 104| 19,0 132] 214 42| 99

Srednie i policealne 315| 31,6| 27,6 29,1| 351| 33,8/ 37,3| 353| 21,5| 255

zasadnicze zawodowe | 23,2 21,7| 30,1| 27,9| 16,9| 159| 20,4| 18,6| 28,0| 26,5

podstawowe 298| 232| 280| 220| 314 244 239| 180| 39,7| 316
ukonczone i
podstawowe
nieukonczone i bez 3,6 14 3,0 1,0 43 1,7 2,3 0,9 59 2,1
wyksztatcenia
nieustalone 2,0 572 2,1 52 2,0 52 2,8 5,7 0,7 43

Zrédto: GUS [2013], str. 103-105

¥ W 2002 roku ten poziom wyksztalcenia nie byt badany, gdyz pierwsi absolwenci
gimnazjow ukonczyli szkote w czerwcu 2002 roku, czyli pdzniej niz moment spisowy, tj.
20 maja 2002 r.
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Struktura wyksztatcenia ludnosci jest wyraznie zrdéznicowana terytorialnie.
W 2011 r. najwyzszym odsetkiem osob z wyksztalceniem wyzszym legitymowato
si¢ mazowieckie (23,6%), pomorskie (17,6%) i matopolskie (17,2%), najnizszym
za$ opolskie (13,6%), warminsko-mazurskie (14,0%) i kujawsko-pomorskie
(14,1%), z kolei najwyzszym udziatem osob posiadajacych wyksztalcenie $rednie
lub policealne charakteryzowaty si¢ wojewodztwa mazowieckie (33,7%) i todzkie
(33,1%), najnizszym za$ opolskie (28,5%). Najwicksza frakcja 0sob
z wyksztatlceniem zasadniczym zawodowym zamieszkiwata wojewodztwa
wielkopolskie (26,0%) oraz slaskie i kujawsko-pomorskie (25,2%), najnizsza zas
podlaskie (16,0%) i mazowieckie (16,7%). Natomiast najwyzsza frakcja ludnosci o
wyksztatceniu €O najwyzej gimnazjalnym wystgpowata W warminsko-mazurskim
(29,7%) 1 podlaskim (29,5%), najnizsza zas w $laskim (21,3%) oraz mazowieckim
i dolno$laskim (22,8%).

W roku 2011, podobnie jak w 2002, najwyzszym odsetkiem Iudno$ci
posiadajacej wyksztatcenie wyzsze charakteryzowaty sie przede wszystkim duze
miasta, co tlumaczyé mozna wigkszg podaza uczelni wyzszych i ich lepsza
dostepnoscia w poréwnaniu do obszarow zlokalizowanych na peryferiach
wojewodztw. Ludno$¢ posiadajgca wyksztalcenie co najmniej Srednie
koncentrowata si¢ raczej w duzych miastach lub na ich obrzezach, natomiast osoby
z nizszymi niz wskazane poziomami wyksztatcenia skupiaty si¢ najczgsciej na
peryferiach wojewodztw.

CHARAKTERYSTYKA STRUKTUR DEMOGRAFICZNYCH
LUDNOSCI LEGITYMUJACE]J SIE WYZSZYM POZIOMEM
WYKSZTALCENIA W POLSCE W LATACH 2002 i 2011

Wisrod osob legitymujacych si¢ wyksztatceniem wyzszym, zardéwno w 2011,
jak i w 2002 r., przewazata frakcja kobiet (zob. Tabela 2), przy czym w roku 2011
roznica ta ulegla zwigkszeniu (i wyniosta 16,6 pkt. proc.). W badanym okresie
udziat kobiet wzrdst o 6,4%, odsetek mg¢zczyzn za$ spadt o 7,7% (zob. Tabela 2).

Tabela 2. Struktura ptci ludnosci z wyksztalceniem wyzszym w Polsce w latach 2002
12011 (w %), dynamika zmian w tym okresie oraz réznice pomi¢dzy udziatami
kobiet i mgzczyzn w obu latach (w pkt. proc.)

Ple¢ 2002 | 2011 | 2002 =100
Mezezyzni 452 | 417 92,3
Kobiety 548 | 583 106,4
Ogélem 100,0 | 100,0 X

Zrédto: GUS [2015], opracowanie wiasne

W 2011 roku, podobnie jak w 2002, wérod ludnosci z wyzszym poziomem
wyksztalcenia najwyzszy udziat stanowily osoby z grupy wieku 25-29 oraz 30-34
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lata (zob. Tabela 3). Analiza dynamiki zmian swiadczy o tym, ze w latach 2002-
2011 zwiekszeniu ulegly udziaty os6b w wieku 20-39 lat (w najwiekszym stopniu
wzrést odsetek osob w wieku 30-34 lata — o 45,6%), zmniejszeniu za$ ulegly
odsetki 0sob w wieku 40-59 lat. Zmiany te spowodowaly odmtodzenie si¢ frakcji
osob legitymujacych sie wyzszym poziomem wyksztalcenia, w rezultacie czego
w latach 2002-2011 mediana wieku tej subpopulacji zmniejszyta si¢ 0 4,5 roku.

Przedstawione przemiany w strukturze wieku ludnosci posiadajacej
wyksztalcenie wyzsze wynikaly przede wszystkim ze znacznego naptywu do tej
kategorii 0s6b z mtodszych grup wieku, ale posrednio byty takze nastgpstwem
ubytku naturalnego ludno$ci w starszych grupach wieku.

Tabela 3. Struktura wieku ludnosci legitymujacej sie wyksztatceniem wyzszym w Polsce
w latach 2002 i 2011 (w %), dynamika zmian w tym okresie oraz mediana wieku
ludnosci (w latach)

Grupy wieku 2002 2011 | 2002 =100
20-24 6,0 6,8 113,5
25-29 18,7 20,7 111,0
30-34 12,4 18,1 145,6
35-39 10,4 12,4 119,0
40-44 10,8 8,1 75,0
45-49 11,0 6,9 62,0
50-54 9,8 6,9 70,9
55-59 6,4 6,2 96,4
60-64 51 5,2 103,3

65 i wigcej 9,4 8,7 92,4
Ogoélem 100,0 100,0 X
mediana wieku 40,9 36,4 89,0

Zrédto: GUS [2015], opracowanie whasne

KLASYFIKACJE WOJEWODZTW I POWIATOW Z PUNKTU
WIDZENIA STRUKTURY WIEKU LUDNOSCI LEGITYMUJACE] SIE
WYZSZYM POZIOMEM WYKSZTALCENIA W LATACH 2002 i 2011

W przypadku struktury wieku ludnos$ci legitymujacej si¢ wyksztalceniem
wyzszym W latach 2002 i 2011 najpierw dokonano prob klasyfikacji wojewodztw
za pomoca metody Warda z odlegtoscig euklidesowa jako miarg podobienstwa
obiektow, nastgpnie za$ przeprowadzono analizy na poziomie powiatow, stosujac
w tym przypadku metode k-§rednich®. W obu przypadkach analizy oparto na
procentowych udziatach 5-cioletnich grup wieku ludnosci.

* Metoda Warda oraz metoda k-$rednich sa najczesciej stosowanymi procedurami
grupowania. Pierwsza z nich znajduje szczeg6lne zastosowanie w przypadku niezbyt
duzego zbioru obiektow, druga zas w przypadku gdy zbior ten jest liczny.
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Uzyskane za pomoca metody Warda rezultaty hierarchicznego taczenia
obiektow dla obu lat zostaly przedstawione w postaci drzewka potaczen (zob.
Rysunek 1 i 2). Wyniki te réznig si¢ migdzy soba, co $wiadczy o zaistniatych
w analizowanym okresie zmianach w zakresie podobienstwa wojewodztw
w badanym wzgledzie. Analiza wykresow przebiegu aglomeracji® dla 2002 i 2011
roku wskazata jako najbardziej wtasciwe podziaty na odpowiednio dwa oraz cztery
skupienia.

Przedstawione grupowania, ze wzgledu na to, ze prowadzone byly na dos¢
duzych jednostkach jakimi sa wojewodztwa, maja raczej pogladowy charakter®.
W 2011 roku wojewodztwami najbardziej podobnymi do siebie z punktu widzenia
struktury wieku ludnosci z wyzszym poziomem wyksztatcenia byty m.in.: lubuskie
i kujawsko-pomorskie, a takze podlaskie i lubelskie (zob. Rysunek 2).

Rysunek 1. i Rysunek 2. Dendrogramy grupowania wojewodztw metoda Warda z punktu
widzenia struktury wieku ludno$ci z wyksztatceniem wyzszym w latach 2002 i 2011

Rysunek 1 — 2002 rok Rysunek 2 — 2011 rok
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Zrédto: GUS [2015], opracowanie whasne Zrédto: GUS [2015], opracowanie whasne

> Podziatu grupy obiektéw na skupienia mozna dokonaé¢ w sposob subiektywny, na
podstawie wzrokowej analizy dendrytu. Cigcia gatezi drzewka dokonuje si¢ w miejscu
najwickszej roznicy odleglto$ci pomigdzy potaczeniami [Panek 2009, 120]. Odlegtos¢ te
mozna réwniez obliczy¢ stosujgc nastepujacg formute [Panek 2009, 121 za Grabinski]:
d*h71>m|§x{dh/dhfl} h=2,3,..,n-1

ggzie: dy, — dlugos$¢ h-tej gatezi drzewka,

d .1 — warto$¢ krytyczna odlegtosci na wysokosci h-1 dtugosci dendrogramu.

Pomocny w tym wzgledzie jest takze wykres przebiegu aglomeracji.

W badaniu, opisana formuta wskazata odlegtosci 5,95 oraz 2,99 jako wartosci krytyczne.
® Uzyskane podzialy wydaja sie by¢ zbyt ogélne i charakteryzuja sie relatywnie wysokim

wewnatrzgrupowym zroznicowaniem. Schodzenie na nizsze poziomy agregacji, tj. daze-

nie do uzyskania wigkszej liczby skupien, prowadzi do uzyskania kilku jednoelemento-

wych grup. Takie rozwigzanie rowniez nie wydaje si¢ by¢ satysfakcjonujace, gdyz traci

si¢ wtedy syntetyczny charakter rezultatow.
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Przeprowadzono takze grupowanie wojewddztw za pomoca metody Warda
z punktu widzenia dynamiki zmian w strukturze wieku ludnosci’ posiadajacej
omawiang kategori¢ wyksztalcenia w latach 2002-2011. Uzyskane rezultaty
pozwolity wyodrgbni¢ dwie zasadnicze grupy wojewodztw, w obrgbie ktorych
relatywnie wysokim podobiefstwem w badanym wzgledzie legitymowaly sie:
warminsko-mazurskie i podkarpackie, podlaskie i lubelskie, lubuskie i kujawsko-
pomorskie, wielkopolskie i t6dzkie, a takze §laskie i pomorskie. Wojewodztwami
najbardziej odbiegajacymi od pozostatych w zakresie dynamiki omawianych
przemian byto mazowieckie i $wigtokrzyskie®.

Nastepnie, przeprowadzono grupowanie powiatow 2z punktu widzenia
struktury wieku ludnoéci legitymujacej si¢ wyzszym poziomem wyksztatcenia
w latach 2002 i 2011, stosujac w tym celu metode k-$rednich. W przypadku obu
tych lat dokonano kolejno podziatéw na 4-10 skupien®, okreslonych w oparciu
0 wyniki aglomeracji metoda Warda. Uzyskane rezultaty zostaly poddanie ocenie
merytorycznej, przy wykorzystaniu wybranych miernikéw jakosci klasyfikacji®®.

Sposrdéd przeprowadzonych podziatdéw za najbardziej odpowiedni w obu
latach uznano podzial na osiem skupien. Wyodrgbnione grupy powiatow zostaty
nastepnie uporzadkowane niemalejaco wedlug mediany wieku ludnosci. Uzyskane

"W oparciu o roznice wzgledne w udziatach poszczegolnych grup wieku ludnosci
omawianej kategorii wyksztalcenia, tj. na podstawie formuty:
(X —%o)/ %o, gdzie: X, i X, to odsetki danej grupy wieku odpowiednio w latach 2002
i 2011.

8 Wojewodztwa te cechowaly si¢ najwyzsza wartocia $redniej z odlegltosci euklidesowych
tych jednostek od pozostatych wojewodztw.

% Liczba mniejsza niz cztery wydaje si¢ by¢ niewystarczajaca, natomiast wigksza niz
dziesie¢ mogtaby okaza¢ si¢ zbyt liczna.

19 poprawny podziat na skupienia powinien charakteryzowa¢ si¢ mozliwie niskim zréznico-
waniem wewnatrzgrupowym (czyli wysoka homogenicznos$cig) oraz znacznym zrdznico-
waniem mi¢dzygrupowym (wysokg heterogenicznoscia). Oceng rezultatow (z punktu wi-
dzenia tej samej metody i tego samego zjawiska) przeprowadza si¢ za pomoca odpowied-
nich miar podobienstwa wewnatrz- i migdzygrupowego (czastkowych i sumarycznych)
oraz miernikéw syntetycznych [zob. Grabinski i in. 1989, 150-158; Mtodak 2006, 78-81;
Nowak 1990, 190-194; Panek 2009, 161-167]. W niniejszym opracowaniu jako miarg
homogeniczno$ci wykorzystano srednig odleglos$¢ obiektow danej grupy od jej srodka
cigzkosci, natomiast jako miar¢ heterogenicznosci zastosowano srednia odlegtos¢ miedzy
srodkiem cig¢zkosci danego skupienia a centrami innych skupien. Nastgpnie obliczono ich
postacie sumaryczne, tj. Srednie arytmetyczne z miernikdw czastkowych, w oparciu
o ktore wyznaczono ich ilorazy. Dodatkowo, w celu okreslenia odpowiedniej liczby klas
postuzono si¢ miarami opartymi na macierzach wariancji wewnatrzgrupowej i miedzy-
grupowej, tj. obliczono $lady tych macierzy oraz ich iloraz [Grabinski i in. 1989, 155-
157]. W oparciu o wartosci sladéw wspomnianych dwoch macierzy obliczony zostat
takze indeks Calinskiego i Harabasza (C-H), [Calinski i Harabasz 1974, Parysek 1982,
108].
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rezultaty potwierdzaja wcze$niejszy wniosek o demograficznym odmtodzeniu
subpopulacji legitymujacej si¢ wyzszym poziomem wyksztatcenia (zob. Tabela 4).
Obszary o najnizszej medianie wieku ludno$ci omawianej Kategorii
wyksztalcenia w obu latach zlokalizowane byty w srodkowej i wschodniej czgséci
kraju, o najwyzszej za§ w duzych i wielkich miastach, a takze na obszarach je
okalajacych, a w roku 2011 réwniez w powiatach polozonych w poinocnej czesci
Polski (zob. Rysunek 3 i 4).

Tabela 4. Udzialy poszczegolnych grup wieku (w %) w subpopulacji posiadajacej
wyksztalcenie wyzsze w skupieniach powiatéw wyodrebnionych metoda
k-$rednich w latach 2002 i 2011 oraz mediana wieku ludnosci (w latach)

Grupy
wieku

Numer skupienia — 2002 r.

Numer skupienia — 2011 r.

1

2 |3 |4 |5 |6 |7

2 1 3] 4|56 |7

20-29

33,5

31,6| 27,7) 27,9| 24,1] 24,1| 24,2

20,3

37,7

38,5 34,3 29,8 31,3 24,2 26,7

23,1

30-39

26,0

26,9| 27,0| 24,5| 26,0| 23,6/ 22,4

19,6

31,3

27,1 29,5 32,8 27,8 35,2 29,3

28,8

40-49

20,3

20,1 22,7) 22,0| 23,7| 24,7| 22,0

21,1

14,0

15,6 15,01 15,3 16,1 17,7 16,3

14,6

50-59

11,6

12,6| 13,1] 14,9| 14,9| 16,4| 17,1

18,6

9,4

10,4 11,5 11,9 13,4/ 12,4 14,2

15,0

60+

8,7

8,9 9,5 10,8 11,3] 11,2| 14,3

20,4

7,9

8,9 9,8 10,3 11,4 10,6/ 13,4

18,4

Razem

100

100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100

100

100

100|100 | 100 | 100 | 100 | 100

100

Me

35,9

36,1| 37,6| 38,2| 39,0| 40,7 41,3

451

32,5

32,7| 33,4 35,2 35,7 36,6 37,0

38,3

Zrédto: GUS [2015], opracowanie wiasne

Rysunek 3. i Rysunek 4. Skupienia powiatow uzyskane metoda k-srednich z punktu
widzenia struktury wieku ludnos$ci posiadajacej wyksztatcenie wyzsze w latach
2002 i 2011

ONOUVIDAWN -

Rysunek 3 — rok 2002

Zrédto: GUS [2015], opracowanie wiasne

ONOUIBWN=

Rysunek 4 — rok 2011

Zrédto: GUS [2015], opracowanie wlasne
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W celu poréwnania podobienstwa przeprowadzonych klasyfikacji dokonano
zestawienia w tablicy kontyngencji powiatow wedlug ich przynaleznosci do
poszczegdlnych skupien. Z informacji tych wynika, ze 138 jednostek (tj. 36,4%
ogdhu powiatow) w 2011 roku nie zmienito swojej przynalezno$ci do skupienia do
ktoérego zostalo przyporzadkowane w roku 2002 (najwiecej w grupie nr 4),
natomiast 115 powiatéw (30,3%) zostato sklasyfikowane w grupie starszej, a 126
jednostek (33,2%) w grupie mtodszej (biorgc pod uwage mediang wieku ludnosci).
Potwierdza to wczesniejszy wniosek o demograficznym odmtodzeniu si¢
w rozpatrywanym okresie subpopulacji legitymujacej si¢ wyzszym poziomem
wyksztalcenia.

Nastepnie obliczony zostal wskaznik zgodnosci'!, ktorego wartos¢
wynoszaca 0,36 $§wiadczy o relatywnie niskiej zgodnosci czasowo-przestrzennej
obu Kklasyfikacji.

KLASYFIKACJE WOJEWODZTW I POWIATOW Z PUNKTU
WIDZENIA STRUKTURY PLCI LUDNOSCI LEGITYMUJACEJ SIE
WYKSZTALCENIEM WYZSZYM W LATACH 2002 i 2011

Nastepnie, stosujac metodg k-$rednich, przeprowadzone zostaly proby
klasyfikacji powiatow z punktu widzenia struktury plci ludnosci posiadajacej
wyzszy poziom wyksztatcenia w latach 2002 i 2011. W tym przypadku takze
dokonano kolejno podziatbw na 4-10 skupien, a uzyskane rezultaty zostaty
poddanie ocenie merytorycznej, przy wykorzystaniu ww. miernikow jako$ci
klasyfikacji.

Sposrdéd przeprowadzonych podziatdéw powiatéw za najbardziej odpowiedni
w przypadku obu lat uznano podzial na siedem skupien. Utworzone grupy
nastgpnie zostaly uporzadkowane niemalejagco wedlug roznicy pomigdzy udziatami
kobiet i mezczyzn (w pkt. proc.). Uzyskane rezultaty wskazuja na wzrost

1 Wskaznik zgodnosci W [zob. Nowak 1990, 138] obliczany jest w oparciu o zestawione
w macierzy Z o wymiarach p x q wyniki dwoch klasyfikacji (tj. przynalezno$¢ obiektow
do poszczegblnych skupien) i ma postaé:

1 > Q
w= (Zzpfﬁ'zzqu
g1

n,+n, \ o=

gdzie: 7 —maxiz,, | Z,, = Maxiz,, |- 7 = M
p c { pq} og = 1 { pq} " max(n;n,)
Npq - liczba obiektow przyporzadkowanych jednoczesnie do grup Gy i Gg;
Np. , Ng - to liczby obiektéw przyporzadkowanych odpowiednio do grup G, i G,
n, +ng+n,, =N
Wskaznik ten przyjmuje wartosci z przedziatu [1/N; 1] — wyzsza jego warto$¢ $wiadczy
o wigkszym podobienstwie rezultatow porownywanych klasyfikacji.
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dysproporcji pomiedzy udziatami kobiet i mezczyzn w subpopulacji legitymujace;j
si¢ wyzszym poziomem wyksztatcenia (zob. Tabela 5).

Najnizsze roznice punktowe pomiedzy plciami w obrgbie omawianej
kategorii wyksztalcenia w obu latach (skupienia nr 1 i 2) zaobserwowane zostaly
w duzych miastach oraz na ich obrzezach (przy czym, obszary te legitymowaty si¢
relatywnie wysokim udzialem o0sob z wyksztatceniem wyzszym) oraz w zachodniej
i potudniowo-zachodniej cze$ci kraju (przy czym, obszary te cechowaly sig
wzglednie niskim odsetkiem omawianej subpopulacji). Natomiast najwyzszymi
roéznicami punktowymi (skupienia nr 6 i 7) charakteryzowaty si¢ powiaty
zlokalizowane na obrzezach wojewddztw, w szczegdlnosci w  Srodkowej
i wschodniej czesci Polski.

Tabela 5. Udziaty kobiet i mg¢zczyzn (W %) w subpopulacji posiadajacej wyksztalcenie
wyzsze w skupieniach powiatéw wyodrebnionych metoda k-srednich w latach
2002 i 2011 oraz ro6znice (w pkt. proc.) pomiedzy tymi udziatami (K-M)

Numer skupienia — 2002 rok Numer skupienia — 2011 rok
1121314567112 ]13]4|5]6]7
Mezczyzni | 48,5| 45,9| 44,0 42,1| 40,3| 38,4/ 36,3| 44,6| 42,3| 40,9 39,8 38,7 37,6| 35,9
Kobiety 51,5|54,1| 56,0( 57,9/ 59,7| 61,6| 63,7| 55,4 57,7| 59,1| 60,2| 61,3 62,4 64,1
Razem 100 100 {100 {100 | 100|100 100 | 100 |100|100| 100|100 |100 |100

Zrédto: GUS [2015], opracowanie wiasne

Poréwnujgc uzyskane klasyfikacje mozna stwierdzi¢, ze 145 jednostek
(tj. 38,3% ogotu powiatéw) w 2011 roku nie zmienito swojej przynaleznosci do
skupienia do ktérego zostato przyporzadkowane w roku 2002 (najwigcej w grupie
nr 4), natomiast 153 powiatow (40,4%) zostalo sklasyfikowane w grupie
o wyzszym numerze, a 81 jednostek (21,4%) w grupie o nizszym numerze (biorac
pod uwage roznice punktowe w odsetkach frakcji kobiet i mezczyzn). Klasyfikacje
te charakteryzuja si¢ relatywnie niska zgodnoscig rezultatow (wskaznik zgodnosci
wyniost 0,38).

PODSUMOWANIE

W Polsce w latach 2002-2011 przemianom ulegta struktura wyksztatcenia
ludnosci. Zmiany te objawialy si¢ przede wszystkim wzrostem udziatu ludno$ci
legitymujacej sie wyksztalceniem wyzszym i spadkiem frakcji posiadajacych
nizsze poziomy wyksztalcenia.

Analiza subpopulacji legitymujacej si¢ wyzszym poziomem wyksztalcenia
z punktu widzenia struktur wedlug ptci i wieku ludnosci wskazata na brak
stabilnos$ci w czasie tych charakterystyk. W rozpatrywanym okresie odnotowano
spadek mediany wieku ludnosci posiadajacej omawiang kategori¢ wyksztalcenia,
zwigkszeniu natomiast ulegta dysproporcja pomigdzy udziatami kobiet i mezczyzn
w rozpatrywanej subpopulacji. Opisywane przemiany widoczne byly takze
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W przekrojach terytorialnych, o czym $§wiadcza rezultaty przeprowadzonych
klasyfikacji wojewodztw i powiatow.
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CLASSIICATION OF POLISH AREAS FROM THE PERSPECTIVE
OF CHOSEN SOCIO-DEMOGRAPHIC CHARACTERISTICS

Abstract: The paper aims at assessing the similarity between Polish regions
in terms of selected socio-demographic characteristics. Focus will be placed
on the education structure of the population, within which I will consider the
age and sex structure of the population with higher education. The survey
will be conducted at the level of voivodeships and poviats in 2002 and 2011,
using selected methods of multidimensional comparative analysis (including
Ward method and k-means method). | will also investigate the dynamics
of changes in these structures over a given period. The analysed data will be
obtained from the publications of the Central Statistical Office on the
structure of education of the population, derived from the results
of population censuses, carried out in Poland in 2002 and 2011.

Keywords: the education structure of the population, the age and sex
structure of the population with higher education, multidimensional
comparative analysis



REVIEWERS COOPERATING WITH THE JOURNAL IN 2015

Jarostaw Becker
Michat Bernardelli
Zbigniew Binderman
Dariusz Blaszczuk
Jarostaw Bojarski
Agata Boratynska
Bolestaw Borkowski
Jadwiga Bozek
Ryszard Budzinski
Mariola Chrzanowska
Hanna Dudek
Konrad Furmanczyk
Stanislaw Gedek
Urszula Grzybowska
Mariusz Hamulczuk
Beata Jackowska-Zduniak
Piotr Jatowiecki
Stanistaw Jaworski
Dorota Juszczak
Dariusz Kacprzak

Andrzej Karpio
Marek Karwanski

Joanna Kisielinska
Marek Kocinski
Krzysztof Kompa
Grzegorz Koszela
Jolanta Kotlarska
Monika Krawiec
Justyna Kujawska
Karol Kukuta
Tomasz Kuszewski
Joanna Landmesser
Jarostaw Lira
Andrzej Lodzinski

Piotr Lukasiewicz

Wanda Marcinkowska-Lewandowska

lwona Markowicz
Jerzy Marzec

Aleksandra Matuszewska-Janica

lwona Miiller-Fraczek
Joanna Muszynska
Rafik Nafkha

Zdzistaw Odrzygodz
Maria Parlinska

Marian Podstawka
Artur Predki

Ewa M. Syczewska
Alexander Prokopenya
Marcin Rudz

Elzbieta Saganowska
Victor Shevchuk
Stanistaw Stanko
Jacek Strojny

Wiestaw Szczesny
Emilia Tomczyk
Dorota Witkowska
Jolanta Wojnar

Jacek Wolak
Mirostaw Wozniakowski
Adam Zaremba

Jan Zawadzki

Tomasz Zabkowski

Monika Zielinska-Sitkiewicz

Wojciech Zielinski
Dorota Zebrowska-
Suchodolska

Vasily Dikusar (Dorodnitsyn Computing Center RAS, Moscow, Russia)
Paolo Gajo (University of Florence, Italy)

Vasile Glavan (Moldova State University, Chisinau, Moldova)

Vyacheslav S. Kharchenko (National Aerospace University “KhAI”, Kharkiv, Ukraine)
Galyna V. Kondratenko (Black Sea State University, Mykolaiv, Ukraine)

Yuriy Kondratenko (Black Sea State University, Mykolaiv, Ukraine)

Vassilis Kostoglou (Alexander Technological Educational Institute of Thessaloniki,
Greece)
Yochanan Shachmurove (The City College of The City University of New York, USA)

levgen V. Sidenko (Petro Mohyla Black Sea State University, Mykolaiv, Ukraine)
Mirbulat B. Sikhov (al-Farabi Kazakh National University, Almaty, Kazakhstan)
Nikolas Olenev (Dorodnitsyn Computing Center RAS, Moscow, Russia)
Alexandr Trunov (Black Sea State University, Mykolaiv, Ukraine)



Redakcja czasopisma METODY ILOSCIOWE W BADANIACH
EKONOMICZNYCH informuje, ze artykut p. Michata Konopczynskiego
pt. WPLYW PODATKU INFLACYJNEGO NA DOBROBYT
W WARUNKACH DOSKONALEJ MOBILNOSCI KAPITALU
opublikowany w Tomie XV/3 w 2014 r. zostal wykonany w ramach
realizacji projektu sfinansowanego ze $rodkéw Narodowego Centrum

Nauki przyznanych na podstawie decyzji DEC-2013/09/B/HS4/00458.



