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StOWO WSTEPNE

Przypada mi w udziale przyjemny obowiazek przedstawienia blizej sylwetki
Jubilata oraz ksigzki Jemu po$wieconej — przewodniczacy Naukowej Rady Sta-
tystycznej przy Prezesie GUS profesor Aleksander Welfe obchodzi w tym roku
50 rocznice urodzin.

Profesor Aleksander Welfe urodzit si¢ 5 sierpnia 1960 roku w t.odzi. Po ukon-
czeniu XII Liceum Ogoblnoksztatcagcego — szkoty, ktorg ukonczyto wielu zastu-
zonych tédzkich ekonometrykdéw, rozpoczyna studia na Wydziale Ekonomiczno-
Socjologicznym Uniwersytetu £.6dzkiego, na specjalnosci ,,Ekonometria i Staty-
styka”. Konczy je z medalem ,,Za chlubne studia” w 1982 roku. Rozpoczyna pra-
ce w Uniwersytecie £ddzkim, w Instytucie Ekonometrii i Statystyki jako asystent,
a od 1984 roku: starszy asystent. Zdobywa kolejne stopnie naukowe. Nalezy przy
tym podkresli¢ wyjatkowg uczciwo$¢ osobistg i naukowa. Jako syn wybitnego
ekonometryka, tworcy tddzkiej szkoty ekonometrycznej, czuje sie wewnetrznie
zobligowany do poddania ocenie swoich kolejnych prac na stopien w pozatddz-
kich osrodkach naukowych. Stopien naukowy doktora uzyskuje wiec, na Uniwer-
sytecie Warszawskim w 1985 roku, a promotorem rozprawy doktorskiej jest prof.
dr hab. Leszek Zienkowski. Kolokwium habilitacyjne odbywa w Akademii Eko-
nomicznej we Wroctawiu w 1990 roku. Jesienig 1996 roku uzyskuje tytut profe-
sora nauk ekonomicznych. Jest wowczas najmtodszym profesorem w Polsce.
Jeszcze przed otrzymaniem tytutu naukowego profesora, w 1991 roku zostaje
cztonkiem L6dzkiego Towarzystwa Naukowego (instytucji, ktora pod inng nazwg
dziatata w todzi juz w okresie miedzywojennym i byta obok oddziatu Wolnej
Wszechnicy Polskiej zalgzkiem todzi Akademickiej). W 2007 roku zostaje naj-
mtodszym wiekiem cztonkiem korespondentem Polskiej Akademii Nauk. Od
listopada 2010 roku jest wiceprezesem Oddziatu £.6dzkiego PAN. Zwigzki Profe-
sora z tg instytucja sgjednak znacznie wczesniejsze. Od 1996 roku jest cztonkiem
Komitetu Statystyki i Ekonometrii PAN, przy czym od 1999 do 2007 roku wcho-
dzit w sktad prezydium tego Komitetu. W latach 2003—2007 byt jego wiceprze-
wodniczacym, za$ w latach 1999—2007 cztonkiem Komitetu Prognoz ,,Polska
2000 Plus” przy Prezydium PAN.

Profesor A. Welfe, na macierzystym uniwersytecie piastowat lub peini do
chwili obecnej szereg odpowiedzialnych funkcji. W latach 1989—1991 byt Kie-
rownikiem Pracowni Prognoz, od 1 stycznia 1992 kierowat Zaktadem Prognoz
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i Analiz Symulacyjnych, ktéry w 1997 roku przeksztatcit sie w Katedre Modeli
i Prognoz Ekonometrycznych do chwili obecnej kierowang przez Profesora. Ko-
lejne stopnie i tytut naukowy wigzg sie z awansami na stanowiskach uczelnia-
nych: od 1986 roku jest adiunktem, od 1991 roku profesorem nadzwyczajnym,
wreszcie w 1998 roku obejmuje stanowisko profesora zwyczajnego UL. Jedno-
cze$nie, od 1999 roku jest profesorem zwyczajnym w Szkole Gtownej Handlowej.

W poczatkach swojej kariery naukowej Jubilat odbyt staze naukowe za grani-
cg: na Uniwersytecie Pensylwanskim w 1984 oraz w roku akademickim
1986— 1987, na Uniwersytecie Stanforda w roku akademickim 1990— 1991.
W latach 1993—1994 uzyskat prestizowe stypendium fundacji ,,Alexander von
Humboldt”, w zwigzku z czym przebywat na stazach naukowych na uniwersyte-
cie w Konstancji, a nastepnie w Paryzu.

Od wielu lat osoba Profesora zwigzana jest z Gtownym Urzedem Statystycz-
nym. Juz w latach 1995—1997 zasiadat w Naukowej Rady Statystycznej przy
Prezesie GUS. Od 2005 roku, a wiec juz druga kadencje przewodniczy temu gre-
mium. W duzej mierze dzieki Jego zaangazowaniu, a takze zdolno$ciom organi-
zacyjnym, Rada ta stata sie waznym miejscem wymiany mysli statystykéw pol-
skich. Jednocze$nie, poprzez kazdorazowy udziat w posiedzeniach przedstawicie-
li kierownictwa Gtownego Urzedu Statystycznego uchwaty podejmowane przez
Rade nie trafiajg w proznie. Stuzy to znakomicie doskonaleniu polskiej statystyki
publicznej, w szczegdlnosci znacznemu zblizeniu publikowanych danych do po-
trzeb zaréwno teoretykow ekonomii, jak i przede wszystkim ekonometrii stoso-
wanej (profesor Welfe jako uznany specjalista w tej dziedzinie ma tu szczego6lnie
duzo cennych uwag do przekazania). Pod wptywem Rady powstat ostatnio ,,Pro-
gram rozwoju polskiej statystyki publicznej do 2015 roku” — dokument bez pre-
cedensu w ponad dwustuletniej historii polskiej statystyki.

Zakres zainteresowan naukowych Profesora jest bardzo szeroki, przede
wszystkim jednak jest wybitnym specjalista w dziedzinie szeroko rozumianego
makromodelowania ekonometrycznego. W poczatkach swojej kariery naukoweyj,
w epoce gospodarki niedoboréw, badania naukowe Jubilata koncentrowaty sie
w duzej mierze wokot analizy popytu i rynku w warunkach nieréwnowagi, pio-
nierskie byty zwlaszcza Jego analizy popytu odroczonego. Tym zagadnieniom
poswiecona byia tez pierwsza ksigzka (napisana wspoélnie z B. Sucheckim) wyda-
naw 1988 r. przez PWE. W okresie gospodarki rynkowej, w kregu zainteresowan
pozostata problematyka analizy popytu, cen oraz proceséw inflacyjnych w gospo-
darce polskiej. Stworzona zostata rodzina modeli klasy WA obejmujgca podane
wyzej segmenty gospodarki. Rownoczesnie, Profesor udoskonala aparat metod
ekonometrycznych wykorzystywanych w swoich badaniach empirycznych. Nale-
zy do pionieréw zastosowania analiz symulacyjnych w prognozowaniu i badaniu
reakcji mnoznikowych w gospodarce polskiej. Od pierwszej potowy lat dziewigé-
dziesigtych w zespole kierowanym przez Jubilata duzo uwagi poswieca sie anali-
zie procesOw niestacjonarnych i analizie kointegracyjnej — poczatkowo w ujeciu
jedno-, a nastepnie w coraz szerszym stopniu wielowymiarowym.
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Na uwage zastuguje dziatalnosci Profesora jako opiekuna kadr naukowych.
Jest promotorem dwunastu doktoréw oraz kilkudziesieciu magistrow. Wielu
z nich petni odpowiedzialne funkcje w ministerstwach i urzedach centralnych.
Powierzane sg im powazne zadania, m.in. konstrukcja budzetu panstwa. Jeden
z nich jest Dyrektorem Departamentu w Gidwnym Urzedzie Statystycznym.
Pierwszy z wypromowanych doktoréw uzyskat juz stopief doktora habilitowane-
go i zasiada w Naukowej Radzie Statystycznej.

Troska o rozwoj kadr naukowych nie ogranicza si¢ jedynie do Uniwersytetu
tddzkiego. Z inicjatywy Aleksandra Welfe, w 2000 roku odbyty sie pierwsze
»Warsztaty Doktorskie w dziedzinie Ekonometrii i Statystyki”. Do dzi$ odbyto sie
juz 11 tego typu konferencji, ktore staty sie bezprecedensowym w historii dyscy-
pliny forum dyskusyjnym umozliwiajgcym miodym pracownikom naukowym
(przed doktoratem lub habilitacja) zaprezentowanie wynikéw swoich badan oraz
poddanie ich dyskusji zaréwno ze strony uznanych staw naukowych, jak i koleza-
nek i kolegbw bedacych w podobnej sytuacji. Wyrazem uznania dla konferencji
zorganizowanej przez Profesora jest patronat Komitetu Statystyki i Ekonometrii
PAN rozciagniety nad Warsztatami. Nalezy tez doda¢, ze corocznie najlepsze
referaty wygtoszone podczas Warsztatdbw nagradzane sg publikacja, poczatkowo
w monografii pokonferencyjnej, a w ostatnich latach w ,,Central European Journal
of Economic Modelling and Econometrics” — piSmie powstatym przy znacznym
udziale Profesora.

jubilat jest od wielu lat bardzo cenionym przez mtodziez dydaktykiem. Kilka-
krotnie spoteczno$¢ studencka Wydziatu Ekonomiczno — Socjologicznego wy-
rozniata Go ,,Nobelkiem” — najwyzszym wyroznieniem przyznawanym przez
studentéw swoim wyktadowcom. W trakcie swojej pracy na Uniwersytecie £.6dz-
kim prowadzi wyktady z ,,Ekonometrii”, ,,Ekonometrii zaawansowanej”, ,,Pro-
gnozowania i symulacji komputerowych” oraz seminaria magisterskie. Z kolei,
prowadzone od roku 1999 wykfady w Szkole Gtdwnej Handlowej dotyczg ,,Eko-
nometrii zaawansowanej” oraz ,,Modeli wieloréwnaniowych”

Takze w dziedzinie dydaktyki, zaangazowanie Jubilata przebiega wielotorowo.
Jest bowiem nie tylko wykladowcg, ale i autorem bardzo cenionych podreczni-
kow akademickich wydanych przez PWE. W szczegd6lnosci, podrecznikiem takim
jest ,,Ekonometria. Metody i zastosowania”, ktéra doczekata sie juz czwartego
wydania. Jak kazde poprzednie jest ono poszerzone i uaktualnione — ksigzka ta
stanowi nie tylko kompendium wiedzy z podstaw ekonometrii, ale jednocze$nie,
na koncu kazdego z rozdziatow, jest przewodnikiem dla studenta po najlepszej
literaturze naukowej danych subdyscyplin. Profesor Aleksander Welfe jest takze
wspdtautorem (wraz z Wiadystawem Welfe) kolejnego podrecznika wydanego
przez PWE. Jest nim ,,Ekonometria stosowana”, ktéra doczekata sie drugiego,
rozszerzonego wydania. W ksigzce tej autorzy nie ograniczyli sie do przedstawie-
nia podstaw modelowania podstawowych zjawisk ekonomicznych, ale przedsta-
wili wiele wynikéw wiasnych obliczen, opartych na stworzonych w t6dzkim
osrodku modelach serii W. Profesor Aleksander Welfe jest rdwniez redaktorem
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»Ekonometrii. Zbioru zadan” wydanego dwukrotnie przez PWE (wspdlnie z G.
Juszczak-Szumacher, W. Florczakiem, R. Kelmem i M. Majsterkiem). W bieza-
cym roku ukazat sie zupetnie nowy zbiér zadan z ekonometrii, ktérego wspotau-
torem jest W. Grabowski.

Profesor A. Welfe jest animatorem zycia naukowego w kraju, jak rowniez w
skali miedzynarodowej. Obok wspomnianych juz Warsztatow Doktorskich, od
1998 roku jest gtéwnym organizatorem prestizowej konferencji miedzynarodowej
»Macromodels”, ktéra corocznie przycigga najbardziej uznane autorytety w dzie-
dzinie, przede wszystkim, makromodelowania ekonometrycznego, ale réwniez
innych subdyscyplin ekonometrii. Uczestnikami tej konferencji byli réwniez lau-
reaci Nagrody im. Nobla w dziedzinie ekonomii, m.in. Lawrence Klein i Robert
Engle. Jubilat nie tylko zaprasza na konferencje miedzynarodowe, ale jest tez ich
czestym uczestnikiem — od 1983 roku, gdy zadebiutowat w wieku 23 lat na naj-
bardziej prestizowej w europejskim $rodowisku ekonometrycznym konferencji
European Econometric Society. Jego autorskie lub wspotautorskie referaty prze-
chodzity niejednokrotnie bardzo restrykcyjng procedure kwalifikacyjng. Profesor
A. Welfe byt tez uczestnikiem $wiatowych konferencji ekonometrycznych. Od
wielu lat jest wspdtuczestnikiem ze strony polskiej miedzynarodowego programu
badawczego ,,Project LINK”, ktéremu patronuje Organizacja Narodéw Zjedno-
czonych. Celem programu jest wymiana do$wiadczen w dziedzinie prognozowa-
nia gospodarek narodowych i préba uzgodnienia prognozy gospodarki Swiatowej.
W Szkole Gtéwnej Handlowej zainicjowat, z kolei, seminarium naukowe mode-
lowania ekonometrycznego ,,SENAMEK?”, ktére stato sie forum dyskusyjnym dla
miodych uczonych nie tylko ze $rodowiska warszawskiego, ale réwniez innych
o$rodkéw naukowych.

Pelna lista nagrod i wyrdznien otrzymanych przez Profesora jest imponujaca.
Zainteresowanych pozwole sobie odesta¢ na prowadzone przez Profesora strony
internetowe Katedry, ktorg Kieruje (ww.econometrics.uni.lodz.pl). Wymienie
tylko te najwazniejsze (obok wspomnianych wczesniej): Sato: Nagroda naukowa
PAN w dziedzinie ekonomii im. F. Skarbka (2001), dwie nagrody Polskiej Aka-
demii Nauk, siedem Nagréd (indywidualnych badZ zespotowych) Ministra, blisko
dziesie¢ Nagrdd Rektora Uniwersytetu £.6dzkiego. Po raz kolejny, pro domo sua,
pozwole sobie zwrdci¢ uwage na wyrdznienie Jubilata Nagroda Prezesa Gtowne-
go Urzedu Statystycznego.

Podobnie jak w przypadku nagrdéd i wyrdznien, rowniez wymienienie wszyst-
kich publikacji przekroczytoby ramy stowa wstepnego. Pozwole sobie wiec,
skoncentrowac sie na najwazniejszych. W pierwszej kolejnosci wymienie ksigzke
napisang wspdlnie z laureatem Nagrody im. Nobla Lawrencem Kleinem oraz
prof. Wiadystawem Welfe wydang w czotowym wydawnictwie North-Holland.
Jest to praca ,,Principles of Macroeconometric Modeling” z 1999 roku. Inng
ksigzka o miedzynarodowym zasiegu jest wspoétautorska pozycja pod redakcja
prof. A. Welfe ,New Directions in Macromodelling” wydana przez ,,Elsevier”
w 2004 roku. Obok profesora Welfe autorami artykutow byli najwybitniejsi
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przedstawiciele europejskich ekonometrykdw. Wazne miejsce w dorobku publi-
kacyjnym Jubilata zajmujg artykuty w czasopismach z listy filadelfijskiej (m.in.
»European Economic Review”, ,Economic Modelling”, ,,Economics Letters”,
»Journal of Public Economics”, ,,Economics of Planning™). Zostat rowniez powo-
fany na recenzenta przez takie Swiatowej klasy czasopisma jak ,,Economic Dyna-
mics and Control”, ,,Journal of Comparative Economics”, ,,Economic Modelling”
oraz wydawnictwa ,,Springer” oraz ,,Elsevier”. Bardzo czesto prof. Welfe gosci
na famach najlepszych czasopism polskich — ,,Ekonomisty” (lista filadelfijska),
»Przegladu Statystycznego”, ,,Wiadomosci Statystycznych”.

Obok publikacji w najbardziej prestizowych czasopismach, profesor Welfe
stara si¢ dotrze¢ tez do przecietnego odbiorcy. Stuzg temu publikowane m.in. na
famach ,,Rzeczypospolitej” prognozy rozwoju gospodarki polskiej.

Profesor A. Welfe jest nie tylko autorem w prestizowych czasopismach, ale
rowniez zasiada w ich Radach Redakcyjnych. W swojej karierze naukowej by,
wiec, redaktorem (Associate Editor) takich czasopism z listy filadelfijskiej, jak
»Economics of Planning” (od 2002 roku), czy tez ,,Economic Modelling”. Ponad-
to w latach 1989—2008 byt redaktorem naczelnym ,,Prac Instytutu Ekonometrii
i Statystyki Uniwersytetu £.6dzkiego”. Od lutego 2009 roku jest redaktorem na-
czelnym ,,Banku i Kredytu” wydawanego przez Narodowy Bank Polski, z ktérym
profesor Welfe od lat wspotpracuje. W Oddziale £6dzkim Polskiej Akademii
Nauk inicjuje powstanie czasopisma o zasiegu miedzynarodowym.

Konczac, pozwole sobie zauwazy¢, ze wprawdzie dziatalnos¢ naukowa jest
,»oczkiem w gtowie” Profesora, to jednak nie odmawia on swego udziatu w zyciu
publicznym. W latach 1986— 1988 byt cztonkiem Komitetu d/s Reformy Ekono-
micznej w Komisji Planowania przy Radzie Ministrow, w latach 1989— 1990
konsultantem DG Il, przy Europejskiej Wspdlnocie Gospodarczej. W latach
1998—2001 byt cztonkiem Rady Polityki Gospodarczej przy Ministrze Gospo-
darki. W 2007 roku zostat doradcg Prezesa Narodowego Banku Polskiego. Za
swojg dziatalno$¢ publiczng uhonorowany zostat w 2004 roku Ztotym Krzyzem
Zastugi, a w roku ubiegtym Krzyzem Kawalerskim Orderu Odrodzenia Polski.

Ksiazka, ktorg oddajemy czytelnikom do reki zawiera sze$¢ artykutow dedy-
kowanych Profesorowi. Ich spektrum jest bardzo szerokie, podobnie jak autorzy
reprezentujg rézne osrodki i rozne pokolenia polskich ekonomistow. Sg to wiec,
zaréwno roéwiesnicy, byli studenci, jak i Mistrzowie profesora Aleksandra Welfe.
Ich zainteresowania badawcze sg bardzo niekiedy odlegte. Wszystkich ich jednak
faczy wspotpraca z Jubilatem. Jestem przekonany, ze pomimo braku wspdlnego
tematycznego mianownika ksigzka spotka sie z zainteresowaniem Czytelnikow,
a kazdy znajdzie w niej interesujgcy Go obszar.

prof. dr hab. J6zefOleriski

Prezes Glownego Urzedu Statystycznego
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4. Ekonometryczny model rynku débr konsumpcyjnych w nieréwnowadze WA-1,
Prace Instytutu Ekonometrii i Statystyki Uniwersytetu todzkiego, nr 43,
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5. Popyt konsumpcyjny w warunkach niedostatecznej podazy, Studia Prawno-
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7. Diseguilibrium Model of Consumers Goods Markets WA-1, Netherlands
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9. Sytuacja pieniezno-rynkowa w latach 1984—1987, Prace Instytutu Ekonome-
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Modelling Consumers' Behaviour Under Inflation and Diseguilibrium: WA-2
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nr 51,1985

Modele i prognozy rynku w warunkach nierbwnowagi (wspdtautor: W. Welfe),
Ekonomista, nr 2, 1986, s. 279—314

Modelling Inflation and Diseguilibria in Consumer Goods Markets,
Oeconomica Polona. nr 1, 1986, s. 93—114

Intensity of Diseguilibrium and Changes in Inventories, Collaboratiye Paper-
Intemational Institute for Applied Systems Analysis. nr CP-86—7, Laxen-
burg, 1986

Zgodny ukiad réwnan popytu w warunkach nieréwnowagi, Przeglad Staty-
styczny, tom 33, nr 3, 1986, s. 287—307

Prognoza rozwoju sytuacji pieniezno-rynkowej do roku 1990, Prace Instytutu
Ekonometrii i Statystyki Uniwersytetu £.6dzkiego, nr 54, 1986

Model nierébwnowagi rynkowej uwzgledniajagcy zmiany zapasdw, Studia
Prawno-Ekonomiczne, tom XXXVIII, 1987, s. 207—215

Modelling Consumer Goods Markets Under Diseguilibrium and Inflation,
w: B. Martos, L. F. Pau, M. Ziermann (red.), Dynamie Modelling and Control
of National Economies. Proceedings of the 5th IFAC/IFORS Symposium, Per-
gamon Press, Oxford, 1987

Estymacja zgodnego uktadu réwnan popytu w warunkach wystepowania po-
pytu niezaspokojonego, Przeglad Statystyczny, tom 34, nr 2, 1987, s. 133— 143

Procesy oszczedzania gospodarstw domowych w warunkach nieréwnowagi,
Finanse, nr 3, 1987, s. 11— 18

Popyt i oszczednosci pieniezne gospodarstw domowych w warunkach nie-
rownowagi rynkowej, Ekonomista, nr 5, 1988, s. 869— 887

Prognoza rynku débr konsumpcyjnych do roku 1992, Prace Instytutu Ekono-
metrii i Statystyki Uniwersytetu t.6dzkiego, nr 61, 1988
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W. Welfe), North Holland, Amsterdam 1999

9. Gospodarka Polski w okresie transformacji. Zasady modelowania ekonome-
trycznego. (wspdtautorstwo i redakcja naukowa), PWE, Warszawa 2000

10. Stownik terminéw metod iloSciowych (wspdtautorzy: J. Brzeszczynski,
M. Majsterek), PWE, Warszawa 2002

11+ Makroekonometryczny, kwartalny model gospodarki Polski (wspdtautorzy:
P. Karp, R. Kelm), Wydawnictwo Uniwersytetu +.6dzkiego, £6dZ 2002

12. Ekonometria. Zbior zadan (wspdtautorzy: W. Florczak, R. Kelm, M. Majste-
rek), wyd. 1l — zmienione, PWE, Warszawa 2003

13. Ekonometria. Metody i ich zastosowanie, wyd. 1ll — zmienione, PWE, War-
szawa 2003

14. Ekonometria stosowana (wspotautor: W. Welfe), wyd. 1l — zmienione, PWE,
Warszawa 2004

15. Scenariusze dtugookresowego rozwoju gospodarczego Polski, (wspotautorzy:
W. Welfe, W. Florczak), Wydawnictwo UL, £6dZ 2004

16. Mechanizmy makroekonomiczne w gospodarce polskiej (wspétautorzy:
P. Karp, P. Kebtowski), Wydawnictwo Uniwersytetu £.6dzkiego, £6dZ 2006

17. Ekonometria. Metody i ich zastosowanie. PWE, Warszawa, wyd. IV zmienio-
ne, 2009

18. Ekonometria. Zbidr zadan (wspotautor: W. Grabowski), PWE, Warszawa 2010
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Redakcja naukowa

1 Metody iloSciowe w naukach ekonomicznych. Pierwsze Warsztaty Doktorskie

10.

11

13.

14.

z Zakresu Ekonometrii i Statystyki. SGH, Warszawa 2001

. Modele i polityka makroekonomiczna, PWE, Warszawa 2002

. Metody ilosciowe w naukach ekonomicznych. Drugie Warsztaty Doktorskie

z Zakresu Ekonometrii i Statystyki. SGH, Warszawa 2002

. Metody iloSciowe w naukach ekonomicznych. Trzecie Warsztaty Doktorskie

z Zakresu Ekonometrii i Statystyki. SGH, Warszawa 2003

. Macromodels’2002, Wydawnictwo Uniwersytetu £.6dzkiego, £.6dz 2003

. Scenariusze dtugookresowego rozwoju gospodarczego Polski, Wydawnictwo

UL, £6dz 2004

. New Directions in Macromodelling. Elsevier, Amsterdam 2004

. Metody ilosciowe w naukach ekonomicznych. Trzecie Warsztaty Doktorskie

z Zakresu Ekonometrii i Statystyki, Warszawa 2004

. Macromodels’2003 (wspétredaktor W. Welfe), £6dz 2004

Macromodels 2004, Problems of Building and Estimation of Econometric
Models, (wspotredaktor W. Welfe), Acta Universitatis Lodziensis, Folia
Oeconomica 190, +.6dz 2005

Metody ilosciowe w naukach ekonomicznych. Pigte Warsztaty Doktorskie
z zakresu Ekonometrii i Statystyki, Wydawnictwo Szkoty Gtdéwnej Handlo-
wej, Warszawa 2005

. Procedings ofthe 32 International Conference Macromodels'2005. Kliczkow

30.11— 03.12.2005 (wspotredaktor W. Welfe), Chair of Econometric Models
and Forecasts University of £6dZ, £6dz 2006

Metody iloSciowe w naukach ekonomicznych. Szoste Warsztaty Doktorskie z
Zakresu Ekonometrii i Statystyki. Oficyna Wydawnicza SGH, Warszawa
2006

Procedings of the 33 International Conference Macromodels'2006. Zakopane
29.11— 02.12.2006 (wspotredaktor W. Welfe), Chair of Econometric Models
and Forecasts Uniyersity of £0dz, £6dZ 2007
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15.

16.

17.

18.

Metody ilosciowe w naukach ekonomicznych. Siédme Warsztaty Doktorskie
z Zakresu Ekonometrii i Statystyki. Oficyna Wydawnicza SGH, Warszawa
2007

Proceedings of the 34-th International Conference Macromodels,2007 (wspot-
redaktor W. Welfe), Chair of Econometric Models and Forecasts University
oft.6dz, t.6dz 2008

Metody ilosciowe w naukach ekonomicznych. Siédme Warsztaty Doktorskie
z Zakresu Ekonometrii i Statystyki. Oficyna Wydawnicza SGH, Warszawa
2008

Modelling Economies in Transition. 35-th International Conference Macro-
models'2008. (wspotredaktorzy: W. Welfe, P. Wdowinski), AMFET, 2009

Wybrane recenzje

1 T. Bolt, K. Krauze, T. Kulawczuk, Agregacja modeli ekonometrycznych, PWE,

Warszawa 1985, Ekonomista, nr 2, 1986, s. 479—482; tlumaczenie angielskie

w: Oeconomica Polona. nr 2, 1986, s. 277—278

2. W. Trockel, Market Demand. An Analysis of Large Economies with Non-

w
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Convex Preferences, Springer-Verlag, Berlin, 1984, Ekonomista, nr 3, 1986,
s. 752—753

. M. Lipiec-Zajchowska, Metody symulacji komputerowej w prognozowaniu

ekonometrycznym, PWE, Warszawa 1988, Przeglad Statystyczny, tom 39,
nr 3—4, 1992, s. 375—377

J. Tarajkowski, J. Wolniak, J. Polowczyk, Wspdtczesna inflacja polska. Proba
badania, Wydawnictwo Akademii Ekonomicznej, Poznan 1994, Przeglad Sta-
tystyczny. tom 42, nr 1, 1995, s. 129—131

J. Bauc, M. Belka, A. Czyzewski, A. Wojtyna, Inflacja w Polsce 1990-1995.
Wydawnictwo Prywatnej Wyzszej Szkoty Businessu i Administracji, Warsza-
wa 1996

E. Nowak red., Prognozowanie gospodarcze. Metody, modele, zastosowania,
przyktady, Agencja Wydawnicza PLACET, Warszawa 1998, Przeglad Staty-
styczny. tom 47, nr 1—2, 2000, s. 254—255

L. Zienkowski, Co to jest PKB? Jego rola w analizach ekonomicznych i pro-
gnozowaniu, Komitet Prognoz ,,Polska 2000 Plus”, Elipsa, Warszawa 2001,
Ekonomista, nr 1,2002



Wybrane publikacje popularno-naukowe

1 Rynek w nadchodzacych latach (wsp6tautor: J. Wymystowski), Zycie Gospo-
darcze. nr 16,1988

2. Rynek po polsku. Prognoza (wspétautor: S. Narel), Gazeta Bankowa, nr 15,
1989

3. Droga do rdwnowagi? (wspotautor: S. Narel), Gazeta Bankowa, nr 24, 1989

4. Dokad prowadzi "niewidzialna reka rynku™? (wspotautor: S. Narel), Gazeta
Bankowa, nr 15, 1992

5. Krotka historia kursu walutowego (wspétautor: S. Narel), Gazeta Bankowa,
nr 14, 1993

6. Spér o metode, Wprost, nr 6, 1994
7. Dokad zmierza $wiat?, Cash, nr 16, 1995

8. Krotkookresowa prognoza rozwoju gospodarczego Polski (wspdtautorzy:
W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospolita, nr 169, 1995

9. Ozywienie silniejsze od oczekiwan (wspotautorzy: W. Welfe, W. Florczak),
Rzeczpospolita, nr 219. 1995

10. Gospodarka na wysokiej fali (wspdtautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpo-
spolita. nr 237, 1995

11. Rozwoj szybszy od planowanego (wspotautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzecz-
pospolita. nr 271, 1995

12. Wiecej trudnosci, tempo wzrostu nadal wysokie (wspétautorzy: W. Welfe,
R. Kelm), Rzeczpospolita, nr 111, 1996

13. Wzrost nadal szybki (wspo6tautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospolita,
nr 190,1996

14. Perspektywy dalszego wzrostu (wspotautorzy: W. Welfe, W. Florczak),
Rzeczpospolita, nr 219, 1996

15. Wzrost o0 5.5 procent rocznie (wspotautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpo-
spolita. nr 276, 1996

16. Najwazniejsze bedg inwestycje (wspdtautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpo-
spolita, nr 58,1997
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17.

18.

19.

20.

21.
22.

23.
24,

25.

26.

27.

28.

29.

30.

3L

32.

33.
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Wozrost ma charakter trwaty (wspotautorzy: W. Welfe, W. Florczak), Rzecz-
pospolita. nr 90,1997

Wozrost nadal szybki (wspotautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospolita,
nr 110,1997

Szybko$é bezpieczna, Nowe Zycie Gospodarcze, nr 25, 1997

Ankiety studenckie: cele — zamierzenia — rezultaty, w: red. A. Buchner-
Jeziorska, A. Boczkowski, Procedury i negocjacje. Omega-Praksis, £6dZ 1996

Niedokonczona lekcja, Rzeczpospolita, nr 159, 1997
Prognoza bez putapek, Parkiet, nr 133, 1997
Dodatni bilans (wspotautor: W. Welfe), Rzeczpospolita, nr 171, 1997

Gospodarka po powodzi (wspotautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospolita,
nr 191, 1997; wersja angielska: The Coastal Times, nr 9, 1997

Wozrost mimo zniszcze powodziowych (wspotautorzy: W. Welfe, W. Florczak),
Rzeczpospolita, nr 275,1997

Wzrost z zagrozeniami w tle (wspdtautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpo-
spolita. nr 22,1998

Scenariusze wzrostu (wsp6tautor: W. Welfe), Nowe Zycie Gospodarcze, nr 7,
1998

Dobre perspektywy, ale i zagrozenia (wspdtautorzy: W. Welfe, W. Florczak),
Rzeczpospolita, nr 87, 1998

Szybko i (do$¢) bezpiecznie do przodu (wspotautorzy: W. Welfe, R. Kelm),
Rzeczpospolita, nr 127, 1998

Wzrost z zagrozeniami w tle (wsp&tautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpo-
spolita. nr 183, 1998

Mozna oczekiwaé dtugotrwatego wzrostu (wspdtautorzy: W. Welfe, W. Flor-
czak), Rzeczpospolita, nr 257, 1998

Skutki nazbyt mocnego chtodzenia (wspdtautorzy: W. Welfe, R. Kelm),
Rzeczpospolita, nr 12, 1999

Spadkowe tendencje — trwate czy przejsciowe (wspotautorzy: W. Welfe,
R. Kelm), Rzeczpospolita, nr 94, 1999



34. Optymistyczny poczatek wieku (wspotautorzy: W. Welfe, W. Florczak),
Rzeczpospolita, nr 154, 1999

35. Stagnacja czy ozywienie (wspotautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospolita,
nr 208, 1999

36. Ozywienie z opOznieniem (wspotautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospoli-
ta, nr 266, 1999

37. Najszybciej — przed wejsciem do Unii, (wspGlautorzy: W. Welfe, W. Florczak),
Rzeczpospolita, nr 106,2000

38. Powolne ozywienie (wspofautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospolita,
nr 219, 2000

39. Stabnace tendencje wzrostu (wspdtautorzy: W. Welfe, R. Kelm), Rzeczpospo-
lita, nr 85,2001

40. Czy grozi nam Kkryzys gospodarczy? (wspdtautorzy: W. Welfe, R. Kelm),
Rzeczpospolita, nr 231, 2001

41. Nagroda rzetelnie zastuzona, Rzeczpospolita, nr 238, 2003

Wypromowani doktorzy:

Michat Majsterek (1996, UL; od 2009 doktor habilitowany),
Waldemar Florczak (1999, UtL),
Janusz Brzeszczynski (1999, UL),
Robert Kelm (2000, UL),
Grazyna Utzig (2005, SGH),
Piotr Karp (2006, UL),
Joanna Maciejewska (2007, UL),
Michat Zienkiewicz (2007, SGH),
Tatiana Fic (2007, SGH),
Anna Staszewska (2008, SGH),
Piotr Kebtowski (2009, UL),
Joanna Beza-Bojanowska (2009, SGH)
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Stanistawa BARTOSIEWICZ1

PROBLEMY POMIARU ZROWNOWAZONEGO WZROSTU
SPOLECZNO-GOSPODARCZEGO

Kazdy profesor, zwany niekiedy mistrzem powinien by¢ szczesliwy, jezeli
udato mu sie wyksztatci¢ osobe, ktorej wiedza osigga wyzszy stopien niz wiedza
»mistrza”. Tak tylko, bowiem zapewnia sie postep w nauce. Witasnie obchodzimy
teraz jubileusz pieédziesigtych urodzin profesora Aleksandra Welfego2, ktdry
osiaggnat ten wyzszy stopien wiedzy.

Woprawdzie nie moge w zadnej mierze nazwac si¢ mistrzem Jubilata, ale mia-
fam niejaki, niezbyt duzy wptyw na Jego kariere naukowa. Ot6z w roku 1990
bytam dziekanem Wydziatu Zarzadzania i Informatyki Akademii Ekonomicznej
we Wroctawiu. Rada tego wydziatu podjeta sie przeprowadzenia procedury prze-
wodu habilitacyjnego Jubilata, a ja bytam dodatkowo recenzentka Jego rozprawy
habilitacyjnej oraz dorobku naukowego. W recenzji napisatam nastepujace zda-
nia: ,,.Dorobek naukowy dr A. Welfe jest wyraznie monotematyczny. Dotyczy,
bowiem problematyki modelowania rynku doébr konsumpcyjnych w skali ma-
kro.... Ogotem A. Welfe legitymuje sie 1 ksigzka (wspdtautor), 34 artykutami
naukowymi, w tym 4 wydanymi za granica, 3 opublikowanymi recenzjami ksig-
zek oraz 3 popularnymi publikacjami. Jak na bardzo krétki staz habilitanta (pracu-
je bowiem dopiero od 1983 roku) jest to zaiste dorobek imponujacy”. Oceniajac
za$ Jego rozprawe pt. Rynek w warunkach inflacji. Studium ekonometryczne napi-
satam, ze ,,za gldwng zalete pracy uwazam poszukiwania Autora prowadzace do
uczynienia <nie obserwowalnego — obserwowalnym>. Dotyczy to przede
wszystkim takich zmiennych, jak oszczedno$ci wymuszone, popyt niezaspokojo-
ny, poziom nieréwnowagi. Oczywiscie rdwniez zasadniczym walorem pracy jest
konstrukcja modelu w jego najtrudniejszej warstwie, to jest identyfikacji wiezi
miedzy zmiennymi ekonomicznymi. ... Do zalet pracy zaliczam takze i te, ze
skonstruowany, zweryfikowany i zastosowany (w prognozach) model ma charak-
ter uniwersalny w tym sensie, iz moze on znalezé zastosowanie i wowczas, gdy
inflacja stanie sie¢ normalna, kiedy zmalejg zjawiska oszczedno$ci wymuszonych,
popytu niezaspokojonego i nierownowagi”. Uwazam, ze ten méj maty wkiad

1Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu.

2Zwracam uwage czytelnikow, ze wedtug biblii jubileuszem jest jedynie 50 lat i wielokrotnos¢ tej
liczby. Mamy wiec okazje uczczenia prawdziwego Jubilata w osobie profesora Aleksandra Wel-
fego.
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w rozwoj Jubilata upowaznia mnie do skorzystania z Jego wiedzy (tym razem nie
jako egzaminator, ale jako poszukujgca wskazdwek eksperta) i zadania mu pytan
w zakresie mojego ostatniego hobby naukowego zasygnalizowanego w tytule
artykutu. To hobby zaowocowato dotychczas piecioma pozycjami literaturowymi.
Cztery artykuty umiescitam w Przegladzie Statystycznym3, jeden znajdzie Czytel-
nik w Zeszytach Naukowych Wyzszej Szkoty Bankowej we Wroctawiu4.

Poniewaz mam taki niezbyt rozsadny zwyczaj natychmiastowego zapisywania
swego pomystu w artykule, a potem dopiero przemysliwania nad jego trescia, to
w wymienionych w odno$niku pozycjach mieszam dwa rozne pojecia: rozwoj
oraz wzrost, utozsamiajac je ze sobg, chociaz nie sg to przeciez synonimy. W
kazdym razie informuje czytelnikdw, ze chodzi mi zawsze o zrdéwnowazony
wzrost spoteczno-gospodarczy.

Przyszedt czas na zadawanie pytan. Odpowiedz na kazde z pytan, ktére zadam
bedzie zapewne brzmiata: ,,tak”, ,nie” lub ,by¢ moze”. Zaktadam, ze Jubilat nie
odpowie nigdy ,,nie wiem”. Odpowiedzi ,,nie” i ,,obyé moze” wywotajg dyskusje,
bo ich autor musiatby powiedzie¢, dlaczego sie nie zgadza i przedstawi¢ swoj
poglad na sprawe, o ktorg pytam.

Poeta Tadeusz R6zewicz napisat we wierszu pt. Tempusfugit (opowiesé) takie
zdanie: ,,dla mnie Ziemia byla i jest centrum Kosmosu”5. Ja za$ dodatam do po-
wyzszego zdania swoje: centrum Ziemi jest cztowiek, rozumiany jako cztonek
ludzkiej spoteczno$ci zyjacej teraz, potem i zawsze, az do konca $wiata i jeden
dzien dtuzej — jak mowi Jerzy Owsiak. Oto pierwsze pytanie skierowane do
Jubilata:

1) Czy Jubilat sie ze mng zgadza?

Zatdzmy, ze Jubilat przyzna mi racje. Wtedy postawie mu drugie pytanie:

2) Czy nalezy — wobec odpowiedzi <tak> na pytanie pierwsze — zadbac
0 jednakowe szanse dla kazdego cztowieka rozumianego, jak wyzej, na dobrag
jakos¢ zycia (méwigc z przesada na szczescie)?

Znowu oczekuje odpowiedzi <tak>. Jezeli bedzie ona taka, jak oczekuje, to
trzecie pytanie zabrzmi:

3) Czy dobrgjakos¢ zycia cztowiekowi, jako stworzeniu zyjacemu w zorgani-
zowanych spoteczenstwach, nalezy zapewni¢ poprzez mozliwie jak najdtuzszy

3 Bartosiewicz S.: O pewnej zapomnianej i niewykorzystywanej metodzie nalezacej do procedur
wielowymiarowej analizy poréwnawczej, Przeslad Statystyczny nr 3, 2007, s. 57.
Bartosiewicz S.: Préby ustalenia punktu wzorcowego i antywzorcowego dla konstrukcji $ciezki
proporcjonalnego rozwoju, Przeslad Statystyczny nr 3, 2007, s. 15—25.
Bartosiewicz S.: Konstrukcja i wykorzystanie wskaznikéw mierzacych stopien zakldcenia pro-
porcjonalnosci rozwoju, Przeslad Statystyczny nr 4, 2007, s. 5—18.
Bartosiewicz S.: Jeszcze raz o proporcjonalnym wzroscie spoteczno-gospodarczym, Przeslad
Statystyczny nr 4, 2008, s. 24—27.

4 Bartosiewicz S.: O zrdwnowazonym wzroscie spoteczno-gospodarczym. Zeszyty Naukowe Wyzszej
Szkoty Bankowej we Wroctawiu, nr 11 Wroctaw, 2009, s. 7—13.

5 Rozewicz T.: Wyjscie. Wydawnictwo Dolnoslaskie, Wroctaw 2004, wiersz: Tempu fugit (opo-
wies¢) s. 65—Ib, cytat ze s.70.
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okres stabilizacji, a podstawowym warunkiem stabilizacji jest umiar w zada-
niach zaspokojenia potrzeb?

Odpowiedz <tak> pozwala na postawienie czwartego, pigtego i szdstego
pytania;

4) Poniewaz poziomjakosci zyciajest pojeciem ztozonym w tym sensie, ze da-
je sie opisac tylko za pomocg wielu charakterystyk, to czy stabilizacja nastepuje
wtedy, kiedy te wybrane charakterystyki (cechy) pozostajg ze sobg w statych pro-
porcjach?

5) Czy wybrane charakterystyki powinny naleze¢ do szeroko rozumianej in-
frastruktury?

6) Czy ponizsze wyliczenie cech infrastrukturalnych wraz z komentarzem Ju-
bilatowi odpowiada?

> poziom zamoznos$ci spotecznosci ludzkiej (np. PKB na gtowe ludnosci,
a zwhaszcza ta jego czes¢, ktora jest w bezposredniej dyspozycji ludno$ci wraz
z podstawowymi czynnikami wptywajacymi pozytywnie najej wielkosc);

> poziom zdrowia spofeczenstwa;

> jako$¢ edukacji;

> zapewnienie bezpieczenstwa;

> ochrona $rodowiska;

> stan rynku pracy:

> szanse odpoczynku;

> zapewnienie korzystania z kultury

> poziom szeroko rozumianej komunikacji.

»Powinnam tu napisa¢, jak sie mowito konczac spowiedz <wiecej grzechdéw
nie pamietam>"6 . W cytowanym w przypisie 4 artykule po kazdej pokazanej
wyzej pozycji podane sg nazwy charakterystyk opisujgcych wymienione pojecia.
Ze wzgledu na stosowane przeze mnie metody mierzenia zrbwnowazonego wzro-
stu wszystkie charakterystyki musza mie¢ wtasciwosci stymulant, tj. im ich war-
tosci sg wieksze, tym lepiej. Stad np. takg charakterystyke rynku pracy, jak stopa
bezrobocia, trzeba zastapi¢ stopg aktywnosci zawodowej.

Znowu — jezeli odpowiedZ na pytanie szdste brzmi <tak>, zadaje pytanie na-
stepne, ktore uzupetnia pytanie czwarte, gdzie mowito sie o statych proporcjach
miedzy wybranymi cechami. Poniewaz wybrane cechy powinny zachowywac
state, lecz nie dowolne proporcje, ale takie, ktdre zapewnig pozadany przez spote-
czenstwo zréwnowazony wzrost spoteczno-gospodarczy, to powinny one byé
podobne do proporcji wzorcowych. | tu najwazniejsze pytanie:

7) Skad wzig¢ wzorzec?

W odpowiedzi na to pytanie oczekiwatabym r6znych propozycji. Sama ich po-
szukiwatam i probowatam zastosowaé, ale nie jestem zadowolona z rezultatbw
tych poszukiwan. Ostatnio uwazam, ze wzorzec mogtby pochodzi¢ z obiektu,
kraju ludzi zadowolonych z tego, co majg. Mamy takie kraje w Europie, sg to

6 Cytat pochodzi z pozycji (ze s.10—11) wymienionej w przypisie 4.
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kraje skandynawskie, przede wszystkim Dania. Ostatnio w czasopismie Przeglad
przeczytatam bardzo interesujacy artykut (patrz odnosnik) o ,,szczesliwej Norwe-
gii”’7. Prosze, wiec Jubilata, aby odniost sie do tego mojego ostatniego pomystu
dotyczacego przyjmowania wzorca zréwnowazonego wzrostu spoteczno-
gospodarczego.

Mogtabym zapytac jeszcze o wiele drobiazgdw, ale sadze, ze naszemu Jubila-
towi zamiast prezentu datam juz dosy¢ roboty. Sadze, ze profesor Aleksander
Welfe mogtby teraz wzigé rewanz na pytajacej zgtaszajac nastepujaca powazna
watpliwos¢: Co z tego, ze uzgodnimy poglady na temat pomiaru stopnia zréwno-
wazonego wzrostu np. w Polsce w poréwnaniu z obranym po dyskusji sposobie
tworzenia wzorca? Naprawde chodzi przeciez o to, aby zapewnié spoteczenstwu
polskiemu ,,szczeScie” , ktore w réwnej mierze zalezy od zachowania sie
spofeczenstwa, jak i od tych, ktdrzy o stworzeniu warunkéw dla wiasciwych
proporcji miedzy cechami szeroko rozumianej infrastruktury majg decydowac?
Wiadomo na razie tylko, ze trzeba do wzorca dazyé, ale nie wiadomo jak.

Na tak postawione mi pytanie odpowiem zgodnie z tym, co napisatam na po-
czatku artykutu ,,na razie nie wiem”. Mysle, ze odpowiedZ znajdzie nasz Jubilat.
Ale pozwole sobie na kilka refleksji na ten temat. Zyjemy w ustroju demokra-
tycznym, ktéry — mimo, ze nie wymyslono lepszego — jest ustrojem ucigzliwym
w tym sensie, ze primo — wybieramy rzgdzacych na zasadzie wiekszosci, a wiec
nie mamy gwarancji, ze wybieramy wiasciwych (stosowanie zasady wiekszosci
powoduje, ze wynik wyboru zalezy od ilorazu inteligencji spoteczenstwa, ktéry to
iloraz wedtug moich dtugoletnich obserwacji oraz powstatego na tym tle subiek-
tywnego prawdopodobienstwa ma rozktad niesymetryczny — niestety — prawo-
skosny), secundo, rzadko mamy do czynienia ze spoteczenstwem obywatelskim,
to jest takim, ktére zgodzi sie na wymieniony wyzej w moim artykule umiar w
zadaniach zaspokajania jego potrzeb, a réwnocze$nie zechce minimalizowaé
swoj wysitek skierowany na tzw. dobro wspélne. Spoteczenstwo jako cato$¢ nie
zdaje sobie bowiem sprawy, ze wedtug zasady gospodarno$ci nie mozna réwno-
cze$nie maksymalizowac efektow i minimalizowaé kosztow. W demokracji trud-
no nakaza¢ Kowalskiemu, czy Kwiatkowskiemu, zeby postepowat tak, jak tego
chcg wybrani przez obywateli rzadzacy. Trzeba tym Kowalskim stworzy¢ odpo-
wiednie zachety do wiasciwego zachowania sig, a przed tym jeszcze uzyskaé na
drodze dhtugich i Zzmudnych konsultacji zgode wybranej wigkszosci ustawodaw-
czej na przyjecie odpowiedniego kompromisu. Roboty wiec jest co niemiara.
Potrzebne sg przeto madre wiadze i obywatelskie spoteczenstwo. Spoteczen-
stwo mozna by naucza¢ skutecznie chyba tylko w innym ustroju — ustroju
o$wieconego absolutyzmu. Ale skad ijak znalezé ,,0éwieconego absoluta”, To, co
napisatam w ostatnim zdaniu, to taka bajeczka dla dorostych, inaczej méwigc —
utopia. DoSwiadczenie historyczne uczy, bowiem, ze nawet oSwiecony wiadca
absolutny zamienia sie¢ po jaki$ czasie w tyrana. Wobec tego trzeba wtadzom,

7Kapiszewski K., Ziemia obiecana lezy nap6tnocy Przeglad nr 17 z 3 maja 2010.
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jakie by one nie byly, podpowiedzieé, jakich uzy¢ determinant, by cel zmierzania
ku wzorcowi reprezentujacemu ,,szczescie spotecznosci” byt stopniowo spetnia-
ny. | ta podpowiedZ powinna nadejs¢ od Jubilata.

Teraz juz naprawde zbliza si¢ koniec moich rozwazan. Zostata mi tylko przy-
jemnos$¢ ztozenia szczerych i serdecznych zyczen dalszych sukceséw na niwie
nauki i w zyciu osobistym oraz stu lat, aby profesor Aleksander Welfe moégt zno-
wu obchodzié prawdziwy ,,biblijny” jubileusz.
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Malgorzata DOMANS8, Ryszard DOMAN?9

MODELOWANIE ZALEZNOSCI POMIEDZY NOTOWANIAMI
GIELDOWYMI O ROZNYCH WZORCACH DNI BEZ SESJI

1. Wprowadzenie

Modelowanie zaleznosci pomiedzy stopami zwrotu z r6znych instrumentow
finansowych nalezy do najwazniejszych zadan ekonometrii finansowej i jest
zwigzane bezposrednio z potrzebami zgtaszanymi przez zarzadzajacych ryzykiem
portfeli. Umiejetno$¢ oceny, jak dalece rozni sie¢ dynamika skadnikéw portfela,
jest kluczowa w procesie optymalizacji portfela i kontroli przysztego zwigzanego
z nim ryzyka. Nic wiec dziwnego, ze w licznych osrodkach badawczych na $wie-
cie powstajg coraz to nowe i bardziej skomplikowane od strony ekonometrycznej
metody modelowania i prognozowania zaleznosci, w szczegdlnosci kowariancji
i korelacji.

W nowoczesnym podejsciu do modelowania rynkdw finansowych uwzglednia
sie wptyw strumienia nowych informacji na wszystkie wielkosci charakteryzujace
dynamike cen. W jezyku ekonometrii oznacza to rozwazanie rozktadéw zmien-
nych warunkowanych zbiorami dostepnych informacji. Zatem w nowoczesnej
teorii optymalizacji portfela i zarzadzania jego ryzykiem stosuje sie kowariancje
i korelacje warunkowe. Modelowanie tych wielkosci jest oczywiscie znacznie
trudniejsze niz modelowanie zaleznosci bezwarunkowych. Wymaga wiekszego
nakfadu pracy i bardziej zaawansowanych technik ekonometrycznych.

Myslac o modelowaniu zaleznosci nalezy jednak zwrdci¢ uwage na fakt, ze
stosowanie skomplikowanych modeli nie zawsze musi prowadzi¢ do sukcesu,
jesli jednocze$nie nie uwzglednia sie charakteru i specyfiki danych, do opisu ktd-
rych te modele sg wykorzystywane. Staranne przygotowanie danych jest bardzo
waznym etapem kazdej procedury modelowania. Szczegdlnego znaczenia nabiera
jednak wtedy, gdy rozwazamy szeregi pochodzace z narodowych rynkdw kapita-
towych roznigcych sie czasem funkcjonowania, zaréwno tym okre$lonym otwar-
ciem i zamknieciem sesji gietdowej, jak i uktadem dni bez sesji, zdeterminowa-
nym przez obowigzujacy w danym kraju harmonogram $wigt i dni wolnych od
pracy. Modelowanie zalezno$ci wymaga starannej synchronizacji obserwacji.
Zaniechanie tego moze prowadzi¢ do generowania zaleznosci pozornych.

8Uniwersytet Ekonomiczny w Poznaniu.
9Uniwersytet im. Adama Mickiewicza w Poznaniu.
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W praktyce stosuje sie wiele roznych metod synchronizacji obserwacji. Gene-
ralnie stanowig one kombinacje trzech podstawowych mozliwosci: usuniecia nie-
zgodnych obserwacji, pozostawienia ceny na niezmienionym poziomie w przy-
padku braku nowej obserwacji, albo uzupetnienia brakujacej ceny za pomocg
aproksymacji wykorzystujac obserwacje sasiednie.

Przedstawione tu rozwazania oparte sg na analizie symulacyjnej przeprowa-
dzonej przy zatozeniu, ze prawdziwy proces zaleznosci mierzonych przez wspot-
czynniki korelacji warunkowych modelowany jest przez diagonalny model
BEKK, ktory nalezy do najbardziej znanych, wielowymiarowych modeli z rodzi-
ny GARCH. Generujemy diugie szeregi obserwacji za pomocg tego modelu,
przeksztatcamy je uwzgledniajac kalendarze sesyjne stosowane na rzeczywistych
gietdach i w ten sposob otrzymujemy luki w obserwacjach. Do tych szeregow
stosujemy siedem najbardziej popularnych metod wyréwnywania obserwacji,
a nastepnie na tak zmodyfikowanych danych ponownie szacujemy diagonalne
modele BEKK. Oceny oszacowan korelacji warunkowych w prébie i prognoz na
dni sesyjne dokonujemy za pomoca metodologii zbioru ufnosci modeli bazujacej
na zaawansowanych technikach statystycznych.

2. Efekt ,,dni bez handlu” w modelowaniu zaleznosci

Whptyw luk w obserwowanych danych na ocene statystycznych wiasnosci roz-
wazanych szeregow czasowych jest dos¢ dobrze opisany w literaturze na temat
modelowania zaleznosci liniowych i zmiennosci. Zmiany cen na rynkach finan-
sowych nastepujg w wyniku naptywu nowych informacji. Mozna oczekiwac, ze
po okresie, kiedy rynek jest zamkniety i informacje kumulujg sie, nastgpi gwat-
towna zmiana ceny, co powtarzane przy kazdym weekendzie, w dtugim szeregu
czasowym wywota efekt asymetrii (Asai i McAleer 2007). Istniejgjednak opinie,
ze w czasie, kiedy rynki sg zamkniete, informacja kumuluje sie wolniej niz wtedy,
gdy trwa aktywny handel (Fama 1965, French i Roli 1986). Zwykle, bezwzgledne
wartosci stop zwrotu na rynkach kapitalowych po weekendzie sg jednak wyzsze
(Doman i Doman 2009), a ignorowanie wystepowania tego zjawiska prowadzi do
uzyskiwania obcigzonych oszacowan zmiennosci (Bollerslev i in. 1994). Niektd-
rzy badacze proponuja wiec rozszerzanie modeli zmiennos$ci przez wprowadzanie
sztucznych zmiennych przyjmujacych wartos¢ 1 po dniu bez handlu i 0 w pozo-
statych przypadkach (Kiymaz i Berument 2003, Asai i McAleer 2007). W litera-
turze poswieconej mikrostrukturze rynku dobrze znany jest efekt pozornych auto-
korelacji w stopach zwrotu spétek gietdowych bedacy wynikiem niesynchronicz-
nosci handlu (Lo i Mac Kinlay 1990, Tsay 2005).

Literatura na temat wptywu dni bez handlu na modelowanie zaleznosci nie jest
jeszcze bardzo obszerna. W zakresie modelowania mikrostruktury rynku opisane
jest zjawisko pozornych korelacji pomiedzy $rdéddziennymi zwrotami spotek giet-
dowych, wynikajgcymi z niesynchronicznosci handlu i réznic w ptynnosci spotek
(Lo i Mac Kinlay 1990, Tsay 2005). Podobne rezultaty dla danych dziennych
opisujg Garcia Blandon (2001), Bessembinder i Hertzel (1993) oraz Clare i in.
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(2002). Badania te zwykle dotyczg korelacji bezwarunkowych badz koncentruja
sie na efektach zwigzanych z dniami tygodnia. Jednak pierwszym i bardzo pod-
stawowym problemem, na ktéry napotyka badacz podejmujgcy sie modelowania
zaleznosci pomiedzy roznymi rynkami gietdowymi, jest pytanie o wiasciwy spo-
séb przygotowania danych do takiej analizy. Poszczegdlne rynki roznig sie bo-
wiem od siebie uktadem dni bez sesji, co powoduje, ze szeregi dziennych obser-
wacji nie sg zgodne. Modelowanie zalezno$ci wymaga synchronizacji obserwacji,
co oznacza albo usuniecie obserwacji nieposiadajacych odpowiednikdéw w drugim
szeregu, albo uzupetnienie brakujacych notowan za pomocg aproksymacji opartej
na notowaniach dostepnych. Kazdy z tych zabiegdéw znieksztatca jednak modelo-
wane dane. Powstaje takze pytanie o to, czy w przypadku usuniecia stopy zwrotu
z szeregu obserwacji nalezy nastepnie wprowadzaé sztuczng zmienng wychwytu-
jaca wptyw skumulowania informacji na site powigzan.

W prezentowanym w punkcie 6 badaniu symulacyjnym rozwazamy wptyw
wystepowania dni bez handlu na dynamike korelacji warunkowych opisanych za
pomocg wielowymiarowego modelu z rodziny GARCH — diagonalnego modelu
BEKK opisanego w punkcie 3. Do dwdch szeregdw cen o dtugosci odpowiadaja-
cej liczbie dni w okresie 10 lat kalendarzowych, symulowanych za pomocg mode-
lu, stosujemy kalendarze gietdowe z Gietdy Papieréw Wartosciowych w Warsza-
wie (WSE) i Tokijskiej Gietdy Papierow Wartosciowych (TSE). Wyboér tych
dwoch gietd jest zwigzany ze szczegolnie niekorzystnym uktadem Swigt w Polsce
i Japonii, ktory powoduje powstawanie dtugich ciggéw dni bez notowar na jednej
lub na drugiej gietdzie. Na przyktad na przetomie maja i kwietnia w krajach tych
wystepuja liczne, nieregularnie roztozone Swieta. Jak widac¢ na rysunkach 1i 2,
stosowanie do szeregéw cen z tych dwdch gietd prostej metody usuwania nie-
zgodnych obserwacji moze doprowadzi¢ do utraty informacji kolejno z 5—6 dni.
Najgorszy przypadek, jaki mozna uzyska¢ w przypadku tych dwdch gietd, to utra-
ta informacji z 9 kolejnych dni.

Maj 2009 1 2 3 4 5 6
TSE
W SE Sobota Niedziela

Rysunek 1. Dni bez sesji (kolor szary) na Warszawskiej Gietdzie Papierow Wartosciowych i Tokij-
skiej Gietdzie Papierdw Wartosciowych w maju 2009.

Maj 2010 1 2 3 4 5
TSE
W SE Niedziela

Rysunek 2. Dni bez sesji (kolor szary) na Warszawskiej Gietdzie Papieréw Wartosciowych i Tokij-
skiej Gietdzie Papierow Wartosciowych w maju 2010.



Sporo watpliwosci przy przygotowywaniu danych do szacowania korelacji
warunkowych wywotuje przypadek przedstawiony na rysunku 3. Powstaje pyta-
nie, czy w takiej sytuacji nalezy potraktowac obserwacje z 2. i 3. dnia jako po-
chodzace z tego samego czasu, usungc je, czy aproksymowac?

1 2 3 4 5

TSE

1.

W SE

Rysunek 3. Wzorzec mijajacych sie dni bez sesji (kolor szary) na dwdch gietdach.

3. Model BEKK

Rozwazmy wielowymiarowy szereg zwrotow rf —{rXt,...,rkt)". Podobnie jak
w przypadku jednowymiarowym, r( mozemy przedstawi¢ w postaci dekompozy-
cji
r,=n,+y,, (1)

gdzie u(= ) jest warunkowa warto$cia oczekiwang wektora r, pod
warunkiem zbioru informacji Q M, dostepnych do momentu t-\ wigcznie, a
Y, =(Yun--;¥K,,Y m

Ogo6lny "-wymiarowy model GARCH dla procesu vy, jest dany przez réwna-

nie
y, = H J2£(, (2)

gdzie £, jest (c-wymiarowym procesem niezaleznych zmiennych losowych o
zerowej Sredniej i identycznoSciowej macierzy kowariancji: £,—id”.1"), a HjR
jest takg macierza dodatnio okre$long, ze H)/2(H) 2)'= H,. W szczegdlnosci

Hf2 moze by¢ symetrycznym pierwiastkiem kwadratowym macierzy H, otrzy-

manym za pomocg diagonalizacji i pierwiastkowania wyrazéw na przekatnej lub
macierzg otrzymang za pomocg faktoryzacji Cholesky’ego (zob. Tsay 2005). Za-
tem

E(yjn,.)=0 i E(y, yiIEV.) =H, ©)

Konkretny wielowymiarowy model GARCH jest okres$lony przez specyfikacje
parametryzacji macierzy kowariancji warunkowej H,. W literaturze przedmiotu
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znane sg rozmaite takie parametryzacje rdéznigce sie pod wieloma wzgledami.
Jednym z aspektow zrdznicowania jest ogoInosé specyfikacji.

Engle i Kroner (1995) zaproponowali parametryzacje modelu, z postaci ktdrej
bezposrednio wynika dodatnia okreslono$¢ macierzy H ,. Odpowiedni model nosi

nazwe BEKK od nazwisk: Baba, Engle, Kraft, Kroner, autoréw pracy (Baba i in.
1991). Model BEKK(/?,54) zdefiniowany jest za pomocg rdwnania

(4)

gdzie C, AlJli, G . sg macierzami wymiaru K XK , przy czym C jest macie-
rzg gorng trojkatng. W najprostszym przypadku modelu BEKK(1,1,1) liczba

szacowanych parametréw rozwaza sie dwie uproszczone wersje tego modelu:
diagonalny model BEKK (Diag-BEKK), w ktérym przyjmuje sie, ze macierze
A . oraz G fj sa diagonalne lub skalamy model BEKK (Scalar-BEKK), w kt6-

rym wszystkie elementy macierzy A 7 sg sobie rowne i taki sam warunek spetnia

macierz G

Specyfikacja dwuwymiarowego diagonalnego modelu BEKK(1,1) ma wiec
postac

hm h\2 .t cu O cu cn an 0 £ 113+1 £\, t-1£ 2,i-1 au 0
+ +
b\t A22.1 C\2 cop 0 c22 0 a22_ Cz2:fl 0 A)
an 0" i M2 8N 07

0 82 =~ "2r1_ 0 g2
(5)

Z powyzszego rownania dostajemy réwnania wariancji warunkowych:

(6a)

(6b)
oraz rownanie kowariancji warunkowych

(?)
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8. Test nadrzednej zdolnosci prognostycznej

Celem testowania nadrzednej zdolnosci prognostycznej (Superior Predictive
Ability, SPA) jest sprawdzenie, czy wzorcowy model prognostyczny nie jest gor-
szy od alternatywnych modeli prognostycznych. Podstawy teoretyczne poréwny-
wania wielu modeli prognostycznych oraz testowania SPA przedstawione po raz
pierwszy w pracy White’a (2000), zostaty udoskonalone przez Hansena (2001,
2005).

Niech ht, t=0,1,...,n, bedg zmiennymi prognozowanymi za pomocg m + 1
roznych modeli prognostycznych indeksowanych liczbami k =0,1,...,w, oraz
niech nt, oznacza prognoze punktowsg zmiennej ht otrzymang za pomocg mode-
lu i. Model z indeksem O traktowany jako model wzorcowy. Do oceny jakosci
prognoz stosowana jest ustalona funkcja straty, L{ht,fikt). W prezentowanych
przez nas badaniach empirycznych jest to kwadratowa funkcja straty,

L,[ht,fik,) = (hl - fkt) .Wzgledna strata zdefiniowana jest jako

(8)

Hipoteza zerowa testu SPA stwierdza, ze model wzorcowy nie jest gorszy od
zadnego z modeli alternatywnych w rozwazanym zbiorze. Ma ona zatem nastepu-
jaca postac:

HO: nk=E[dkt\< 0, k=1,...,m. 9)

W tescie SPA mamy wiec do czynienia ze ztozong hipoteza zerowa, a model K
jest lepszy od modelu wzorcowego wtedy i tylko wtedy, gdy E(dk,)>().

Hansen (2001, 2005) definiuje statystyke testowg testu SPA jako:

jfﬁaA=max max, % (10)

gdzie X v a &k jest zgodnym estymatorem wariancji
n

Rozkfad statystyki testu SPA przy zatozeniu hipotezy zerowej (fjk <0 dla
wszystkich K) nie jest standardowy. Do aproksymacji dystrybuanty rozktadu sta-
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tystyki T*PA stosowany jest bootstrap stacjonarny Politisa i Romano (1994). Za

pomoca metod bootstrapowych wyznacza sie réwniez p-wartosci testu SPA (Han-
sen 2005).

9. Zbioér ufnosci modeli

Metoda zbioru ufnosci modeli (Model Confidence Set, MCS) zostata wprowa-
dzona w artykule Hansena i in. (2003). Procedura MCS pozwala utworzy¢ zbiér
modeli prognostycznych, ktory bedzie zawierat model najlepszy, na danym po-
ziomie ufnosci. Przewaga metody MCS nad metodg SPA polega na tym, ze nie
trzeba w niej wskazywa¢ modelu wzorcowego oraz ze metoda ta bazuje na testo-
waniu hipotez prostych.

Rozwazmy zbiér M 0 zawierajacy skonczong liczbe modeli prognostycznych

indeksowanych przez liczby ie . Przy zachowaniu oznaczen z po-
przedniego punktu, zbiér modeli najlepszych zdefiniowany jest nastepujgco:

M* —jzE MO :e {d"t)< 0 }, dlawszystkich j e MO, (11)
gdzie diU = L{ht,fijt ) jest wzgledna stratg.

Celem procedury MCS jest wyznaczenie zbioru M *. Dokonuje sie tego za
pomocy ciggu testéw istotnosci, w wyniku ktorych obiekty istotnie gorsze od

pozostatych elementéw zbioru M 0 sg eliminowane. Testowane hipotezy zerowe
maja nastepujgca postac:

H OM: E[djjt)= 0 dlawszystkich i,j e M , (12)

gdzie M a MO. Prawdziwo$¢ hipotezy zerowej oznacza, ze modele w zbio-
rze M majg jednakowe, co do wartosci oczekiwanej, funkcje straty. Hipoteza
alternatywna, E(dijt) A0 dla pewnych i,j e M , oznaczana jest przez H AM.

Procedura MCS opiera sie na tescie rownowaznosci, 5M, oraz regule elimina-
cji, eM. Test rbwnowaznosci, SM, stosowany jest do testowania hipotezy HQM,

dla dowolnego M a M 0, a reguta eMpozwala zidentyfikowac obiekt, ktory ma
by¢ usuniety z M , jesli hipoteza H 0Mjest odrzucona.
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Algorytm konstruowania zbioru MCS ma postac:

1 Przyjmujemy M = MO.
2. Testujemy H OM na poziomie istotnosci a , za pomoca testu 8 M.
3. Jesli hipotezaH OM nie jest odrzucona, definiujemy - M . W przeciw-

nym wypadku, stosujemy regute eM, aby wyeliminowac obiekt ze zbioru M i
powtarzamy procedure, zaczynajac od kroku 1

Eliminacja elementu ze zbioru M w przypadku odrzucenia hipotezy zerowej
H om przebiega nastepujaco. Definiujemy wzgledng strate dla modelu i w po-
rownaniu ze $rednig dla pozostatych modeli ze zbioru M wzorem

dr = ° * Sdzie d = 1E :.~ >oraz Przyjmujemy, ze najgorszym
modelem z M, ktéry bedzie wyeliminowany z M , jest model z indeksem

d;.
i - argmax
ieM varly

Zbioér M*_askfadajacy sie z tych modeli, ktére nie zostaty wyeliminowane w

wyniku zastosowania opisanej procedury, nosi nazwe zbioru ufnosci modeli, na
poziomie ufnosci 1—a .

W pracach Hansena i in. (2003, 2005) rozwazane sg rézne statystyki testowe,
ktdre moga by¢ stosowane w metodzie MCS. W prezentowanych badaniach em-
pirycznych stosowana jest statystyka

(13)
ieM

,a YOrffiT.) jest oszacowaniem wariancji var(¢/,.).
v&r(di.)

gdzie tt.=

Nie ma ona rozkfadu standardowego, ale podobnie jak w wypadku testu SPA,
metody bootstrapowe zaproponowane przez Politisa i Romano (1994) pozwalajg
aproksymowac ten rozklad i wyznaczaC /~-wartosci. Ponadto, jesli oznaczymy

przez M +zbiér modeli ,,gorszych”:
M += { g MQ:E{djt) > o}, dlapewnych j g MO, (14)
to zbiér &™* a ma nastepujace wihasnosci uzasadniajgce nazwe ,,zbior ufno-
sci
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1 Hw, p(m ‘c Nla)>1-a.

2. lim,~ p(i+e M\a)=0Odlai+e M +.

3. Jesli zbior M*jest jednoelementowy, M* = {/*},
tolim, MP{ii* =inla)=1

6. Analiza symulacyjna

Prezentowane w tym punkcie badanie symulacyjne ma na celu oceng, w jakim
stopniu réznica we wzorcach dni bez handlu i konieczno$¢ wyréwnywania ob-
serwacji albo przez usuwanie dodatkowych, albo przez uzupetnianie brakujacych
za pomocajakiej$ aproksymaciji, wptywa na oszacowania korelacji warunkowych.
Przebieg badania jest nastepujacy. Z modelu BEKK(1,1) symulowane sg dwa
szeregi ,,stop zwrotu” o dtugosci 4018, co odpowiada liczbie dni w latach
1999—2009. Przyktadowe trajektorie stop zwrotu, logarytmow cen, wariancji
warunkowej i korelacji warunkowych przedstawione sg na rysunku 4. Przy tym
okres 10 lat (3653 dni) traktujemy jako okres préby, a ostatni rok jako okres, dla
ktérego sg wyliczane prognozy. Rozwazamy rdzne zbiory parametrow i dla kaz-
dego zestawu symulujemy 100 trajektorii. Do petnych szeregdw obserwacji stosu-
jemy kalendarze sesji na Gietdzie Papierow Wartosciowych w Warszawie i Tokij-
skiej Gieldzie Papierow WartoSciowych oraz usuwamy wszystkie obserwacje
z dni bez sesji. Nastepnie reestymujemy model BEKK na danych z okresu préby,
wyréwnanych za pomoca kazdej z ponizszych metod:

1 Wszystkie dni bez sesji sg usuniete.

2. Wszystkie dni bez sesji sg usuniete. Ponadto w celu wychwycenia mozli-
wego efektu akumulacji informacji, do modelu wprowadzane sg dwie
sztuczne zmienne odpowiadajace opisywanym rynkom. Zmienne te przyj-
muja warto$¢ 1 bezposrednio po kazdym dniu bez sesji i 0 w pozostate dni.
Cena pozostaje niezmieniona w czasie dni bez sesji.

3. Cena w dniu bez sesji jest dana za pomocg liniowej aproksymacji opartej

na cenach obserwowanych w dniach sgsiednich.

Weekendy sg usuniete. W pozostate dni bez sesji cena pozostaje niezmieniona.

Weekendy sg usuniete. W pozostate dni bez sesji cena jest dana za pomocg

liniowej aproksymacji opartej na cenach obserwowanych w dniach sasied-

nich.

6. Weekendy sg usuniete. Cena pozostaje niezmieniona w czasie pozostatych
dni niehandlowych. Ponadto w celu wychwycenia mozliwego efektu aku-
mulacji informacji w czasie weekendu, do modelu wprowadzona jest
sztuczna zmienna przyjmujgca warto$¢ 1 bezposrednio po weekendzie
i 0 w pozostate dni.

Dodatkowg cze$¢ badania stanowi analiza problemu przedstawionego na ry-

sunku 3. Rozwazamy w tym przypadku trzy mozliwosci: usuniecie obu dni, ,,skle-

o~
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jenie” dni oraz zastosowanie liniowej aproksymacji ceny. Jednak mozemy od razu
napisa¢, ze w tym przypadku przeprowadzona analiza nie data zdecydowanej
odpowiedzi, co do wyboru metody.

Rysunek 4. Przyktadowe trajektorie symulowane za pomocg modelu BEKK(1,1). Rozwazany
zestaw parametrow modelu: au = 0,1, a2 =0,3, cu =0,1, bu =0,93 , b2=0,95, c2=10,21,
c¢2 = 0.05 . W gérnym panelu logarytmy cen, w drugim od gory - stopy zwrotu, ponizej - warian-
cje warunkowe, w ostatnim dolnym panelu - kowariancje warunkowe (z lewej) i korelacje warun-
kowe (z prawej).

Oceny zastosowanych metod wyréwnywania liczby obserwacji w szeregach
stop zwrotu dokonujemy za pomoca metodologii zbioru ufnosci modeli (MCS)
i testu nadrzednej zdolnosci predyktywnej (SPA). Wyliczamy oszacowania kore-
lacji warunkowych w probie oraz prognozy na okres poza préba za pomocg mo-
delu reestymowanego na przeksztatconych danych i odnosimy je do ,,prawdzi-
wych” wartosci korelacji warunkowych w dniach sesyjnych. Zbiér stosowanych
metod przeksztatcania danych traktujemy jako zbiér ocenianych modeli. W przy-
padku kazdej z symulowanych $ciezek wyznaczamy MCS. W przypadku, gdy
zbiér ufnosci modeli zawiera wiecej niz jeden element, dodatkowo przeprowa-
dzamy analize za pomocg testu SPA, przyjmujac kolejno kazdy z elementow
MCS za model wzorcowy. Trzy metody postepowania 1, 5 i 6 zostaty wskazane
jako najlepsze. Ich uszeregowanie rozni sie jednak w zaleznosci od tego, czy roz-
wazamy 0szacowania w probie, czy prognozy poza proba.

40



W przypadku oszacowan w prébie zdecydowanie najlepsza metoda okazato sie
podejscie 6 polegajace na usunieciu weekenddw i zastosowaniu liniowej aprok-
symacji ceny w pozostate dni bez sesji. W ponad 80% analizowanych Sciezek
podejscie 6 byto jedynym elementem w MCS. Kolejne miejsca zdobyty podejscie
1, polegajace na usunieciu wszystkich dni, dla ktorych nie byto sesji na choéby
jednej gietdzie, oraz 5, czyli usuniecie weekenddw i pozostawienie ceny niezmie-
nionej w pozostate dni.

Jezeli bierzemy pod uwage prognozy, to najlepsze wyniki daje zastosowanie
metody 1, czyli usuniecie wszystkich dni, w ktérych brakuje obserwacji z ktorej$
z gield. Wydaje sie to dos$¢ naturalnym wynikiem, poniewaz kazde uzupetnianie
wprowadza pewien szum do danych, ktdéry moze sie przetozyé na nizszg jakosc¢
prognoz. Jednak w tym wypadku MCS zwykle byt trzyelementowy i zawierat
takze metody 5i 6.

Na rysunku 5 przedstawiamy przyktadowe zestawienie ,,prawdziwych” kore-
lacji warunkowych i oszacowan w prébie uzyskanych po przeksztatceniu danych
za pomocg metody wskazanej jako najlepsza. Rysunek 6 pokazuje zroznicowanie
prognoz w zaleznosci od wybranej metody przeksztatcania danych. W obu przy-
padkach symulowany byt diagonalny model BEKK z parametrami a,,=0,1,
a2=0,3, cu=0,1, bn =0,93, b2=0,95, c2=0,21, cn - 0.05.

Rysunek 5. Zestawienie realizacji ,,prawdziwego” procesu Kkorelacji warunkowych w probie z
oszacowaniem z modelu BEKK na danych zmodyfikowanych za pomocg metody 6. Rozwazany
zestaw parametréw modelu: an = 0,1, a2=0,3, cu =0,1, bu =0,93, b2= 10,95, c2=10,21,

cn =0.05.
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Rysunek 6. Prognozy otrzymane za pomocg modeli szacowanych na danych modyfikowanych za
pomocg metod 1—7. Czarna linia pokazuje przebieg ,,prawdziwych” korelacji. Rozwazany zestaw

parametrow modelu: au=0,1, a2=0,3, ¢, =01, bu=093, b2=095, c2=0,21,
c,2=10.05.

Na rysunkach 7— 13 przedstawiamy empiryczne rozktady parametrow modeli
reestymowanych na przeksztatconych danych. Numery 1—7 w legendach odno-
szg sie do metod opisanych na poczatku tego punktu. Kontrolnie przedstawiamy
wyniki oszacowan parametréow w przypadku reestymacji na catym wygenerowa-
nym szeregu (numer 0) oraz na obserwacjach w probie (Os). Oryginalny szereg
zostat wygenerowany za pomocg modelu o wymienionym wyzej zestawie para-
metrow: a,,=0,1, a2=03, c¢,,=0,1, bu=0,93, b2=0,95, c2=0,21,
cl2=0.05 .

Parametry an, a2 opisujace wptyw nowych informacji na zaleznosci okazuja
sie stosunkowo mato wrazliwe na wybdr metody wyréwnywania obserwacji.
Bardziej rozproszone rozktady obserwujemy dla parametrow zaleznosci regresyj-
nych /;,j, b22. Oszacowania parametrow macierzy C sa do$¢ stabilne. Oceniajac
na podstawie wzrokowej oceny rozktadéw oszacowan parametrow dla restymo-
wanych modeli mozna stwierdzi¢, ze najmniej wiarygodne rezultaty daje zasto-
sowanie metod 2, 4 i 7. Natomiast rozktady oszacowan parametrow uzyskane za
pomocg wskazanych przez analize metod 1, 5 i 6 nie odbiegajg wiele od oszaco-
warn uzyskanych na podstawie ,,prawdziwego” szeregu.
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Rysunek 8. Rozkfady parametru a22. Prawdziwa wartos¢ a2 = 0,3 . Skale na osiach poziomych
nie sajednakowe ze wzgledu na duze roznice w wartosciach reestymowanego parametru.
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Rysunek 9. Rozktady parametru bn . Prawdziwa warto$¢ bu = 0,93 .

Rysunek 10. Rozktady parametru b22. Prawdziwa warto$¢ b2 = 0,95 . Skale na osiach poziomych
nie sgjednakowe ze wzgledu na duze réznice w wartosciach reestymowanego parametru.
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Whioski

Modelowanie zaleznosci pomiedzy stopami zwrotu z r6znych instrumentéw
finansowych ma kluczowe znaczenie w procesie zarzadzania ryzykiem portfeli.
W dobie globalizacji instytucje finansowe, a nawet inwestorzy indywidualni,
czesto posiadajg miedzynarodowy portfel aktywow. W takiej sytuacji przy mode-
lowaniu zaleznosci pojawia sie dodatkowa trudno$¢ zwigzana z niejednakowym
czasem ftinkcjonowania gietd w poszczeg6lnych panstwach, w szczegolnosci
z r6znym uktadem dni bez sesji zdeterminowanym przez wystepujagce w danym
kraju $wieta i dni wolne od pracy. Modelowanie zalezno$ci wymaga starannego
zsynchronizowania obserwacji. W przeciwnym wypadku, co jest dobrze opisane
w literaturze, wykrywane zaleznosci moga by¢ pozorne. Metody synchronizowa-
nia obserwacji stosowane w praktyce stanowig kombinacje trzech podstawowych
mozliwosci: usuniecia niezgodnych obserwacji, pozostawienia ceny na niezmie-
nionym poziomie w przypadku braku nowej obserwacji, albo uzupetnienia braku-
jacej ceny za pomoca aproksymacji opartej na obserwacjach sgsiednich. W pierw-
szym przypadku, przy szacowaniu modelu czesto wprowadza sie zmienne zero-
jedynkowe pozwalajgce na wychwycenie efektu kumulacji informacji w ciggu
dnia bez notowan.

Celem opisanego badania jest wybdr, na podstawie analizy symulacyjnej, me-
tody postepowania dajagcej najlepsze oszacowania korelacji warunkowych w pro-
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bie i najlepsze prognozy na okres poza préba. Analiza przeprowadzona zostata
przy zatozeniu, ze prawdziwy proces korelacji warunkowych opisany jest przez
diagonalny model BEKK. Za pomocg tego modelu generowane byty dwa dtugie
szeregi obserwacji. Nastepnie przeksztatcano je uwzgledniajac kalendarze sesyj-
ne z Gietdy Papierow Wartosciowych w Warszawie i Tokijskiej Gietdy Papierow
Wartosciowych. Do otrzymanych w ten sposdb szeregéw cen zastosowano sie-
dem najbardziej popularnych metod synchronizacji obserwacji, a nastepnie na tak
zmodyfikowanych danych ponownie szacowano diagonalne modele BEKK. Za
pomoca metodologii zbioru ufnosci modeli, bazujacej na zawansowanych techni-
kach statystycznych, dokonujemy klasyfikacji metod ze wzgledu na jako$¢ osza-
cowan i prognoz korelacji warunkowych. Najlepsze wyniki zostaty uzyskane za
pomoca prostych metod. W przypadku oszacowan w prébie byto to podejscie
polegajgce na usunieciu weekenddw i zastosowaniu liniowej aproksymaciji ceny
w pozostate dni bez sesji. W odniesieniu do prognoz, najlepsze wyniki daje usu-
niecie wszystkich dni, w ktorych brakuje notowan z ktorej$ z gield. Przeprowa-
dzone badanie nie wykazato uzytecznosci sugerowanego w literaturze zabiegu
polegajacego na wprowadzeniu do modelu sztucznych zmiennych przyjmujacych
wartos¢ jeden po dniu bez sesji.

Literatura

Asai M., McAleer M. (2007), Non-trading day effects in asymmetric conditional
and stochastic volatility models, Econometrics Journal. 10, s. 113— 123.

Baba Y., Engle R. F., Kraft D. F., Kroner K. T. (1991), Multiyariate simultaneous
seneralizet ARCH, niepublikowany manuskrypt, Department of Economics,
University of Califomia, San Diego.

Bessembinder H., Hertzel M.G. (1993), Return autocorrelations around non-
trading days, Review of Financial Studies. 6, s. 155—189.

Bollerslev T., Engle R.F., Nelson D.B. (1994), ARCH models, w: R. F. Engle, D.
McFadden (Eds.) Handbook ofEconometrics. Vol. 4, Amsterdam: North-Holland,
s. 2961—3038.

Clare A., Morgan G., Thomas S. (2002), Direct evidence of non-trading on the
London Stock Exchange, Journal of Business Finance & Accounting. 29,
s. 29—53.

Doman M., Doman R. (2009), Modelowanie zmienno$ci i ryzyka. Wolters-
Kluwer, Krakow.

Fama E.F. (1965), The behayior ofstock market prices, Journal of Business. 38,
s. 34—105.

47



French K.R., Roli R. (1986), Stoch return varicmces: The arrival of information
and the reaction oftraders, Journal of Financial Economics. 17, s. 5—26.

Garda Blandén J. (2001), Newfindings regarding return autocorrelation anoma-
lies and the importance of non-trading periods, UPF Economics and Business
Working  Paper No. 585, SSRN: http://ssm.com/abstract=311525
or doi:10.2139/ssm.311525.

Hansen P.R. (2001), An Unbiased and Powerful Testfor Superior Predictive Abil-
ity, Brown University, Departament of Economics Working Paper 01—O06.

Hansen P.R. (2005), A Testfor Superior Predictive Ability, Journal of Business
and Economic Statistics. 23, s. 365—380.

Hansen P.R., Lunde A. (2007), MulCom 1.00. Econometric Toolkitfor Multiple
Comparisons, Available at: www.hha.dk/~alunde/MULCOM/MULCOM.HTM

Hansen P.R., Lunde A., Nason J.H. (2003), Choosing the Best Yolatility Models.
The Model Confidence Set Approach, Oxford Bulletin of Economics & Statistics. 65,
s. 839—861.

Hansen P.R., Lunde A., Nason J.H. ( 2005), Model Confidence Setsfor Forecast-
ing Models, Federal Reserve Bank of Atlanta, Working Papers 7.

Kiymaz H. Berument H. (2003), The day of the week effect on stock market yola-
tility and volume: International evidence, Review of Financial Economics. 12,
s. 363—80.

Lo A., MacKinlay A.C. (1990), An econometric analysis of non-synchronous
trading, Journal of Econometrics. 45, s. 181—211.

Politis D.N., Romano J.P. (1994), The Stationary Bootstrap, Journal of the
American Statistical Association, 89, s. 1303— 1313.

Tsay R.S. (2005), Analysis offinancial time series, Wiley Series in Probability
and Statistics. John Wiley& Sons, New York.

White H. (2000), A Reality Check for Data Snooping, Econometrica. 68,
s. 1097—1126.


http://ssm.com/abstract=311525
http://www.hha.dk/~alunde/MULCOM/MULCOM.HTM

Marek GRUSZCZYNSKI10

,, Od tamtego czasu zaczatem odmierza¢ zycie nie latami, a dekada-
mi. PieCdziesigtka byta decydujgca, bo nabratem $wiadomosci, ze
niemal wszyscy sg mtodsi ode mnie. Lata po szesédziesiatce byty naj-
intensywniejsze z powodu podejrzenia, Ze nie mamjuz czasu naja-
kakolwiek pomytke. Siddmy krzyzyk byt peten bojazni ze wzgledu na
duze prawdopodobienstwo, ze bedzie ostatni. Atoli kiedy obudzitem
sie Zywy pierwszego ranka mych dziewiecdziesieciu lat (...), przeszy-
fa mnie nader sympatyczna mysl, ze zycie moze nie jest czyms, co
przemijajak wzburzona rzeka Heraklita, leczjedyng okazjg, by od-
wrocic¢ sie na ruszcie i smazy¢ na drugim boku przez nastepne dzie-
wiecdziesiat lat. ”’

Gabriel Garda Marguez

MIKROEKONOMETRIA — NOWE WYZWANIA
DLA MODELOWANIA DANYCH EKONOMICZNYCH

Whprowadzenie

Przedmiotem mikroekonometrii jest analiza mikrodanych w obszarze zagad-
nien ekonomicznych, finansowych i spotecznych. Mikrodane to dane o pojedyn-
czych uczestnikach zycia ekonomicznego: osobach, gospodarstwach domowych,
firmach itd., a takze o zachowaniach tych uczestnikow.

Nowoczesne narzedzia analizy mikrodanych, jakich dostarcza mikroekonome-
tria, obejmuja przede wszystkim ekonometryczne metody modelowania zmiennych
jakosciowych lub ograniczonych. Dlaczego? Takie bowiem zmienne reprezentujg
wybory dokonywane (Swiadomie lub nie) przez opisywane jednostki. Stad bierze
sie inna nazwa takich modeli: modele dyskretnych wyborow (discrete choice).

Obok rozwijanych modeli oraz metod z nich korzystania, waznym akcentem
w dyskusjach o mikroekonometrii jest dostepnos¢ duzych zbioréw mikrodanych
i potrzeba operacyjnych analiz dokonywanych na ich podstawie. Z duzymi zbio-
rami mikrodanych, ktére powinny by¢ analizowane, mamy bowiem coraz czesciej
do czynienia. Chodzi tu na przyktad o analizy z perspektywy marketingowej, czy

10Szkota Gtéwna Handlowa w Warszawie.
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z perspektywy obserwatora rynku, na przykiad rynku kapitatowego, gdzie mikro-
dane tez tworza sie w spos6b automatyczny.

Zbiory mikrodanych sg oczywiscie w Polsce dostepne od lat w postaci chocby
baz danych z badania budzetéw rodzinnych czy z badania aktywnosci ekono-
micznej ludnosci. Nie wspominam tu danych indywidualnych z przedsiebiorstw,
ktdre tez sg zbierane przez statystyke publiczng. Rozmaite badania na podstawie
tych danych czesto nalezg do obszaru mikroekonometrii, chyba ze nastepuje
agregacja danych i analiza danych zagregowanych. Domeng mikroekonometrii
jest tez analiza mikrodanych z rozmaitych badan ankietowych.

Jesli mamy dostepny zbiér mikrodanych i korzystamy zen przy pomocy na-
rzedzi ilosciowych, to — pomijajac inne podejscia — trudno odréznié analizy
statystyczne od ekonometrycznych. To rozrdznienie nie jest pewnie potrzebne,
bowiem obie dyscypliny sa mocno pokrewne. Mozna sadzi¢, ze mikroekonome-
tria usituje bazowac na podstawach teorii ekonomicznych, natomiast statystyka
dla mikrodanych to zbi6r narzedzi, ktore nadajg sie do zastosowania w rozma-
itych dziedzinach. Nie jestem pewien, czy tak jest w istocie. Jest po prostu pro-
blem statystycznej analizy mikrodanych, dla réznych celéw. Realizacja tych ce-
I6w jest domeng réznych podejs¢ statystycznych lub ekonometrycznych, czasem
majacych wspolny mianownik, a czasem nie.

Weracajac do poczatku tych rozwazan: mikroekonometria ma ambicje nie tylko
merytoryczne (tematyka ekonomii, finansdw, zachowania sie przedsiebiorstw,
gospodarstw domowych) lecz takze metodyczne. Jak sie zdaje, spora grupa metod
mikroekonometrii ma swoje odzwierciedlenie w zestawie metod wyrafinowanej
analizy statystycznej. Nieco inne sg nazwy, sformutowania modeli, inne bywaja
tez cele modelowania.

To powiedziawszy, warto Sledzi¢ jak tematyka wiasciwa mikroekonometrii
(badZ wiasciwa statystycznej analizie mikrodanych) rozwija sie w aktualnych
badaniach statystyczno-ekonometrycznych w Polsce. Warto przy tym wskaza¢, ze
nie wszystkie pozycje, ktére maja polski tytut ,,Mikroekonometria”, dotyczg ana-
lizy mikrodanychll Jest to troche kiopotliwe, zwazywszy, ze na Swiecie termin
»mikroekonometria” oznacza to, co oznacza — od prawie 30 lat.

Najwazniejsze teksty o mikroekonometrii wydane przed rokiem 2000, takie
jak na przyktad Maddala (1983), przywotane sg w ksigzce Gruszczynskiego
(2001). Wspotczesne monografie mikroekonometryczne to: Wooldridge (2002),
Cameron i Trivedi (2005), Hensher, Rose i Greene (2005), Winkelmann i Boes
(2006), Train (2003), Lee (2010). Jesli idzie o zastosowania, to niektore z nich
doczekaty sie ksigzek z mikroekonometrig w tytule. Warto tu wymieni¢ na przy-
ktad Caliendo (2006), Carvalho (2009), Degryse, Kim i Ongena (2009) oraz Lee

1 Takie sg ksigzki ,,Mikroekonometria” J. Hozera wydana w PWE w roku 1993 oraz ,,Mikroeko-
nometria” J.W. Wisniewskiego wydana przez UMK ToruA w roku 2009.
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(2005). W Polsce dostepna jest tez ksigzka o analizie mikrodanych p.t. ,,Mikro-
ekonometria” (Gruszczynski M., red. (2010)).

Badania w zakresie mikroekonometrii i jej zastosowar sg prowadzone
w Polsce od wielu lat, nie zawsze pod tg nazwg. Z pewnoscig, do mikroekono-
metrii zaliczajg si¢ analizy budzetow gospodarstw domowych prowadzone pod
kierunkiem B. Goreckiego w Uniwersytecie Warszawskim, czy tez analizy rynku
pracy pod kierunkiem M. Géry badZ I. Kotowskiej w Szkole Gtéwnej Handlowej
w Warszawie. Uczestnicy wielu krajowych konferencji z zakresu finansow, fi-
nanséw przedsiebiorstw, czy rachunkowosci coraz $mielej siegajg po metody
mikroekonometrii. Badania z zakresu mikroekonometrii finansowej spotkaé
mozna na przyktad na konferencjach ,,Rynek finansowy. Skuteczne inwestowa-
nie” (Uniwersytet Szczecinski), ,,Inwestycje finansowe i ubezpieczenia. Tenden-
cje Swiatowe a rynek polski” (Uniwersytet Ekonomiczny we Wroctawiu) oraz
»FindEcon: Forecasting Financial markets and decision-making” (Uniwersytet
Lodzki).

Prezentowany tekst zawiera kilka przemyslen na temat merytorycznych oraz
metodycznych kwestii, jakie pojawiajg sie przy konstrukcji i stosowaniu modeli
mikroekonometrii.

Mikroekonometria wedtug ekonometrykow

Geweke, Horowitz i Pesaran (2006) w niedawnej rekapitulacji stanu $wiatowej
ekonometrii twierdza, ze znaczace osiggniecia w analizie mikrodanych w ostat-
nich 20 latach byly efektem mato satysfakcjonujgcych wynikéw badar z zakresu
makroekonometrii szeregéw czasowych, a takze wiekszej dostepnosci duzych
zbioréw mikrodanych i lepszych mozliwosci obliczeniowych.

Dodatkowo, pojawity sie nowe interesujgce zagadnienia metodyczne wynika-
jace z samego charakteru mikrodanych. Zalicza sie do nich problem btedéw po-
miaru, a takze wazna sprawa niejednorodnosci jednostek obserwowanych na po-
ziomie mikro (klienci, gospodarstwa domowe, firmy). To jest kluczowa cecha
mikrodanych w poréwnaniu z makrodanymi. Te ostatnie opierajg si¢ na pojeciu
Jednostki reprezentatywnej” (,reprezentatywnej firmy”, ,reprezentatywnego
gospodarstwa domowego™), ktéra ma wszelkie cechy zwyklej Sredniej w statysty-
ce.

Charakter mikrodanych, czesto jakoSciowych badZz ograniczonych co do za-
kresu zmiennosci, spowodowat takze rozwoj nowych podejs¢ metodycznych,
gtéwnie w kierunku modelowania zmiennych jakosciowych i ograniczonych.
Jednocze$nie, w analizie mikrodanych nowego znaczenia nabierajg metody eko-
nometrii panelowej, modele czasu trwania, a takze ekonometryczne modele
zmiennych licznikowych. Stowem — rozwinat sie nowy nurt ekonometrii, skaza-
ny na powodzenie, chocby ze wzgledu na potrzeby praktyki. Jednocze$nie — jest

1k



to nurt badawczy, bedacy w ciggtej konfrontacji z innymi nurtami, na przykiad
tymi wywodzacymi sie z koncepcji data mining.

Geweke, Horowitz i Pesaran (2006) wskazujg na przyktadowe obszary zasto-
sowan mikroekonometrii, to jest klasy modeli opisujgcych dokonywane dyskretne
wybory. Sg to: modele wyboru sposobu transportu (Domenich i McFadden,
1975), modele udziatu w rynku pracy (Heckman i Willis, 1977), modele wyboru
zawodu (Boskin, 1974), modele lokalizacji zatrudnienia lub lokalizacji firm
(Duncan 1980), czy modele efektow sasiedztwa (Brock i Durlauf, 2002). Grupa
modeli zmiennych ograniczonych obejmuje przede wszystkim modele dla zmien-
nych ucietych oraz modele dla zmiennych cenzurowanych (opisane u Maddali,
1983 lub u Camerona i Trivediego, 2005). Inne podejscia, tez korzystajace z mi-
krodanych, to modele czasu trwania (modele przetrwania), stosowane w analizie
trwania w stanie bezrobocia, trwania w zwiazku matzenskim, trwania
przedsiebiorstwa na rynku itd. Wskazuje sie tez, ze wszystkie analizy
mikrodanych, ktére korzystajg z podejscia statystycznego, maja w istocie co$
wspoblnego z mikroekonometrig.

Problemy modelowania w mikroekonometrii

Sposrdéd rozlicznych probleméw i pytan, jakie rysuja sie ,,metodycznie”
i ,,praktycznie” przed mikroekonometrig, mozna wymienic¢ nastepujace:

- Na ile mikroekonometrig ,,konsumuje” postulaty teorii ekonomii, czym rozni
sie od innych metod analizy mikrodanych?

- Czy metoda ,,efektow oddziatywania” jest rozwigzaniem trudnego problemu
analizy przyczynowosci w ekonometrii?

- Jak nalezy rozwigzywac problem endogenicznosci w mikroekonometrii?

- ,Przewaga” modeli mikroekonometrycznych nad makroekonometrycznymi
polega na mozliwosciach ujecia efektow indywidualnych, idiosynkratycznych.
Czy mikroekonometrig wyksztatcita sensowne metody wyodrebniania takich
efektow?

- Jakie stosowac metody estymacji: parametryczne czy nieparametryczne?

- Zagadnienia préby (wyboru, dostepnosci, metody losowania) powinny by¢
w mikroekonometrii przedmiotem szczeg6lnej troski. Zauwazmy, ze ekono-
metria szeregow czasowych (w tym makroekonometria) nie ma problemu proé-
by w sensie znanym dla mikroekonometrii. Jak nalezy postepowac w przypad-
kach, gdy dostepne dane obserwacyjne nie pochodzg z proby losowej? Jak dla
roznych podej$¢ modelowych rozwigzywac problem self-selection czyli tzw.
samo-doboru préby?

Ta lista problemdw moze by¢ rozszerzana w wielu kierunkach. W dalszej cze-
$ci komentujemy kilka z tych tematow. Niektdre z wywoddw pochodzg z ksigzki
Gruszczynski M., red. (2010).
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Mikroekonometria a teoria ekonomii

Tradycyjne podejscie do strategii modelowania w ekonometrii, w ktérym pod-
stawg jest duze zaufanie do teorii ekonomicznej i jej postulowanych modeli,
obecnie coraz czesciej ustepuje miejsca podejsciu aplikacyjnemu, w ktérym punk-
tem wyjscia sg dane. Heij i in. (2004) w nowoczesnym podreczniku do ekonome-
trii twierdza, ze podstawag modelowania ekonometrycznego nie powinno byc¢ te-
stowanie konkretnej teorii ekonomicznej lecz wykorzystanie danych do lepszego
zrozumienia interesujgcego nas zjawiska. Modele to jedynie konstrukcje, ktore
moga sie zmienia¢ w Swietle informacji, jakie niosg dane. Wigczenie do modelu
charakterystyk tych danych moze prowadzi¢ do lepszego zrozumienia opisywa-
nego procesu ekonomicznego. Poza wszystkim, teoria ekonomii czesto nie pod-
powiada konkretnych postaci modeli, co pozwala na do$¢ swobodne podejscie do
specyfikacji.

Takie rozmycie tradycyjnego podejScia do modelowania moze nie by¢ szcze-
g6lnie pozadane w makroekonometrii, ale juz ekonometria finansowa z zadaniem
analizy szeregbw czasowych danych o duzej czestosci zdaje sie zmierza¢ w Kie-
runku tej drugiej strategii modelowania.

Cameron i Trivedi (2005) uwazaja, ze sa dwa podejscia jesli chodzi o korzy-
stanie z teorii ekonomii w mikroekonometrii. Pierwsze, to podejscie strukturalne,
gdzie celem analizy jest identyfikacja i oszacowanie pewnych podstawowych
parametrow, ktore charakteryzujg badane zaleznosci, na przyktad funkcje kosztow
czy funkcje produkcji. Przyjmuje sie wowczas — na podstawie teorii ekonomii
— wiele zatozen dotyczacych samej specyfikacji modelu, czy tez wiasnosci
sktadnikow losowych. Jesli postugujemy sie danymi zagregowanymi, to oceny
parametrow otrzymuje sie przy znacznie silniejszych (niekoniecznie spetnionych)
zatozeniach w poréwnaniu z korzystaniem z mikrodanych. Mikrodane pozwalajg
na wiekszg elastyczno$¢ przy specyfikowaniu modelu. W drugim podejsciu, ktore
autorzy nazywajg opartym na postaci zredukowanej, celem analizy jest modelo-
wanie zaleznosci pomiedzy zmiennymi wynikowymi (endogenicznymi) a zmien-
nymi, ktore uznaje sie za egzogeniczne. Gtéwna cechg tego podejscia jest to, ze
nie zawsze bierze sie pod uwage wszystkie wspétzaleznosci miedzy zmiennymi.
Badanie ogniskuje sie bowiem na predykcji zmiennej objasnianej na podstawie
zmiennych objasniajagcych. Nie chodzi o interpretacje przyczynowg parametrow
modelu.

Wydaje sie, ze umieszczenie modelu w nurcie danej ekonomicznej teorii po-
winno by¢ pierwszym celem badawczym. Mikrodane dajg tu pewna przewage nad
danymi zagregowanymi (o czym nizej). Nie zawsze jednak mozna postuzy¢ sie
solidng teorig. Z tego powodu wiele empirycznych modeli budowanych dla mi-
krodanych, to modele oparte na dos¢ luznych, niekoniecznie spdjnych hipotezach
behawioralno-ekonomicznych.

Geweke, Horowitz i Pesaran (2006) wskazuja, ze jesli na przyktad wzig¢ pod
uwage zwykty model logitowy dla dyskretnego wyboru, to cata ekonomia zawiera
sie tu w zatozeniu, iz losowe skfadniki uzytecznosci majg jednakowe rozktady

53



niezalezne o wiasnosciach rozktadu wartosci ekstremalnych | rodzaju. Dodatko-
wo, zakfada sie, ze posrednia funkcja uzytecznosci jest liniowa wzgledem charak-
terystyk alternatywnych wyboréw. Ze wzgledu na to, ze teoria ekonomii rzadko,
jesli w ogole, podpowiada parametryczng specyfikacje modelu prawdopodobier-
stwa, mozna sie zastanawia¢, czy teoria pozwala przynajmniej natozy¢ jakie$
ograniczenia na te specyfikacje. To wszystko zalezy od samego przedmiotu mo-
delowania. W przypadku modeli wyboru dyskretnego zagadnienie polega na es-
tymacji rozktadu uzytecznosci - warunkowo wzgledem obserwowanych charakte-
rystyk jednostek oraz alternatyw, wsrdd ktérych dokonujg wyboru. W badaniach
interesuje nas przede wszystkim oszacowanie systematycznego skiadnika uzy-
tecznosci, czyli funkcji, ktdra pozwala ustali¢ warto$¢ oczekiwang uzytecznosci
warunkowo wzgledem zmiennych objasniajacych. Druga rzecz, ktora nas intere-
suje, to rozkfad sktadnika losowego uzytecznosci. Skiadnik systematyczny uzy-
tecznosci oraz jej czes¢ losowa nie moga by¢ oszacowane, jesli nie sg identyfiko-
walne. Restrykcje, ktore daje w tym wzgledzie teoria ekonomii, sg dos¢ stabe (np.
monotonicznos$é, wypukto$¢ lub jednorodnosc), a zatem klasy dopuszczalnych
warunkowych wartosci oczekiwanych oraz funkcji uzytecznosci sg bardzo szero-
kie. Same obserwacje na temat indywidualnych wyboréw i odpowiadajgce im
wartosci zmiennych objasniajacych nie pozwalajg na identyfikacje systematycz-
nego skiadnika uzytecznosci oraz na identyfikacje rozktadu skfadnika losowego.
Matzkin (1994) podat konieczne dla takiej identyfikacji zatozenia zawezajgce
klasy dostepnych funkcji. Z kolei Manski (1988) oraz Horowitz (1998) pokazali
przyktady, dla ktorych istnieje nieskoriczenie wiele kombinacji sktadnika syste-
matycznego uzyteczno$ci oraz rozktadu sktadnika losowego — zgodnych z logi-
towa specyfikacjg prawdopodobienstw wyboru.

Zatem modele wyboru dyskretnego moga by¢ szacowane przy zatozeniach
znacznie tagodniejszych niz te, ktére sg podstawg np. modelu logitowego bgdz
probitowego, jednak ani skfadnik systematyczny uzytecznosci ani rozktad sktad-
nika losowego nie moga by¢ zidentyfikowane na podstawie samych zatozen
z teorii ekonomii. Trzeba koniecznie przyja¢ zatozenia dodatkowe, a poniewaz sg
one niezbedne dla identyfikacji, nie moga by¢ testowane empirycznie.

Efekty oddziatywania

Temat “efektow oddziatywania” czyli treatment effects jest bodaj najwazniej-
szy w dyskusji o roli metod badawczych, ktdre sie przypisuje mikroekonometrii.
Efekty oddziatywania majg swojg role w analizie sukcesu programéw spotecz-
nych. W ,,eksperymencie spotecznym” poszukujemy efektow zmiany polityki
(czyli efektéw oddziatywania) poréwnujac interesujgce nas wyniki dla grupy
,»Z oddziatywaniem danego programu spotecznego” w poréwnaniu z grupg kon-
trolng (,,bez oddziatywania”).

Przyktadem moze by¢ badanie, jakie sg efekty programu szkoleniowego: czy
osoby, ktdre uczestniczyty w programie majg wieksze wyzszg ptace niz te, ktore
nie uczestniczyty w programie. W sytuacji, gdy moglibysmy przeprowadzi¢ eks-
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peryment z do$¢ duzymi dwiema grupami w miare jednakowych oséb (jedna
uczestniczaca w programie, druga nie), wowczas roznica pomiedzy Srednimi dla
obu grup (Srednimi ptacami) oznaczataby $redni efekt oddziatywania (ATE: ave-
rage treatment effect).

Jesli yi oznacza warto$¢ wyniku (ptace) dla osoby uczestniczacej ajo — dla
osoby nieuczestniczacej, to y\- j 0jest efektem oddziatywania programu (efekt
przyczynowy). Problem w tym, ze dla danej osoby obserwujemy y\ lub y0, a nie
obie te wartosci. ldentyfikacja efektu oddziatywania wymaga dodatkowych zato-
zen. Niech d oznacza zerojedynkowy wskaznik uczestnictwa w oddziatywaniu
(programie): d=1 oznacza uczestnictwo, d=0 oznacza nieuczestniczenie (czyli:
dana osoba jest w grupie kontrolnej). Sredni efekt oddziatywania to:

ATE =E(\ - jo). )

Z kolei $redni efekt oddziatywania na jednostke (average treatment effect on
the treated) jest nastepujacy:

ATT = E(\ - j Qr/=l). @)

Zauwazmy, ze E{y\ ~y{pd=\) = E(y\\d=\)~ E{yt\d=1). Wyrazenie E(yQ\d=I) nie
jest obserwowalne (“efekt uczestnictwa osoby nieuczestniczacej”). Jesli zatozy-
my, ze oczekiwany efekt bez uczestniczenia jest taki sam dla jednostek uczestni-
czacych oraz dla grupy kontrolnej, to wéwczas nieobserwowalne E{yQd=\) mo-
zemy zastgpi¢ przez obserwowalne [Ayo|6H)). Ale to oznacza, ze przyjeliSmy
zatozenie o niezaleznosci wzgledem $redniej (mean independence) pomiedzy jo
oraz d, to jest: E(ynd) = E(y0). Przy takim zatozeniu mozemy obliczy¢ ATT. Dla
identyfikacji ATE trzeba dodatkowo zatozy¢, ze E(y\\d) = E{y\). Wtedy

ATE = P(d=\)E{y, -yo\d=\) + P(d=0)E(yi - y 0d=0). 3)

W przypadku eksperymentu (zrandomizowanego) oddziatywanie ijego wynik
sg z definicji niezalezne. Wtedy mamy ATE = ATT = E(y\d=\)- E(y\d=0),
a efekt oddziatywania szacujemy na podstawie modelu regresji y wzgledem d.
Niestety, tego rodzaju eksperymenty sa w ekonomii rzadkoscia.

W ekonometrii i statystyce wiele miejsca w badaniach poSwieca sie sytuacji,
gdy randomizacja nie jest mozliwa. Podstawowy problem, to identyfikacja (efek-
tow oddziatywania), to znaczy rozdzielenie efektow oddziatywania od efektow
spowodowanych przez inne zrodta roznic pomiedzy grupa z oddziatywaniem
i grupa bez oddziatywania (por. Manski 1995). Zatozenia dla takiej identyfikacji
nie podlegaja jednakze weryfikacji empirycznej i moga by¢ trudno akceptowalne.
Jednym z rozwigzan jest swego rodzaju analiza wrazliwosci, w ramach ktorej
ocenia sie wrazliwo$¢ oszacowanego efektu oddziatywania na rézne zatozenia
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identyfikujace. Innym rozwigzaniem, ktore podat Manski (1995, 2003), jest rezy-
gnacja z restrykcji identyfikujacych i znalezienie catego zbioru wynikow, ktore sg
zgodne z tgcznym rozktadem obserwowanych zmiennych.

Na koniec rozwazan o efektach oddziatywania warto wskaza¢ ksigzke Morga-
na i Winshipa (2007) na temat wnioskowania kontrfaktycznego i przyczynowosci
w naukach spotecznych, ktorej mottem jest badanie zwigzkéw przyczynowych na
podstawie danych obserwacyjnych. Wsp6lna z dylematami mikroekonometrii jest
widoczna w tej ksigzce troska o mozliwos¢ dobrego ujecia efektéw oddziatywania
dla wnioskowania o przyczynowosci.

Heterogeniczno$¢

Korzysci z dezagregacji danych, to jest korzysci z mikrodanych, sg w jakim$
sensie okupione potrzeba uwzgledniania niejednorodnosci danych w analizach.
Niejednorodno$¢ (heterogenicznosc), a wihasciwie nieobserwowana niejednorod-
no$¢ odgrywa wazng role w mikroekonometrii. Wiele zmiennych, ktére majg
wiasno$¢ niejednorodnosci, mozna obserwowac, na przykiad pte¢, wyksztatcenie,
czynniki socjo-demograficzne. Inne, na przyktad motywacja, zdolnosci, inteligen-
cja itd. sg nieobserwowalne badz nie dajg sie dobrze obserwowac.

Najprostszym rozwigzaniem jest zignorowanie takiej niejednorodnosci i wia-
czenie jej do sktadnika losowego. To jednak zwieksza niewyjasniong w modelu
cze$¢ zmiennosci zmiennej endogenicznej (objasnianej). W istocie, ignorowanie
wyraznych réznic indywidualnych prowadzi do pomylenia z innymi czynnikami,
ktore tez sg zrodtem wyraznych réznic indywidualnych. To pomylenie wystepuje
wtedy, gdy nie da sie statystycznie wydzieli¢ indywidualnego udziatu kazdej ze
zmiennych objasniajacych w zmiennosci zmiennej objasnianej. Zat6zmy, ze na
przyktad wyksztatcenie (xi) ma by¢ zrodtem zmiennosci zarobkéw (y), a z kolei
inna zmienna: zdolnosci (x2, ktora tez jest zrodtem zmiennosci y, nie wystepuje
w modelu. Wtedy ta cze$¢ zmiennosci, ktéra pochodzi od drugiej zmiennej, jest
nieprawidtowo przypisana pierwszej zmiennej. Zatem, ich wzgledna waznos$¢
w wyjasnianiu y ulega pomieszaniu. Powstajace obcigzenie (confounding bias)
ma w tym przypadku Zrodto w nieprawidtowym pominigciu zmiennych objasnia-
jacych w modelu. Takze moze by¢ wynikiem wstawienia w ich miejsce zmien-
nych zastepczych (szczegbty podaja Cameron i Trivedi 2005 s. 9).

Jest kilka podejs¢ do modelowania niejednorodnosci w mikroekonometrii.
Catkowite zignorowanie tego zjawiska, czyli nieobserwowalnych réznic indywi-
dualnych, czesto spotykane w prostych zastosowaniach (takich, jak opisywane
w tej ksigzce), jest uzasadnione jedynie przy przyjeciu mocnych zatozen. Nalezy
do nich nieskorelowanie niejednorodnosci nieobserwowalnej z obserwowalna,
a takze brak zaleznosci miedzyokresowych dla zmiennej, ktorg sie opisuje
(zmiennej endogenicznej).

Heterogeniczno$¢ mozna traktowac jako efekt staty (fixed effect), ujmujac ja
za pomocg parametru przy zmiennej zerojedynkowej odnoszacej sie do danej
jednostki. Taka mozliwosc istnieje, jesli dysponujemy danymi panelowymi, czyli
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licznymi obserwacjami dla kazdej jednostki. Jednostka otrzymuje wtedy wiasng
zmienng zerojedynkowa, to jest w istocie wiasny wyraz wolny w modelu.

Z kolei, nieobserwowana niejednorodno$¢ w modelu z efektami losowymi
(random effects) moze by¢ ujeta na rézne sposoby. Jedno z zatozen przyjmuje na
przykiad, ze wyraz wolny w modelu regresji zmienia sie losowo wzgledem prze-
kroju. Wedtug innego z zatozen sktadnik losowy réwnania regresji jest suma kil-
ku skfadnikéw, w tym skiadnika losowego odnoszgcego sie do pojedynczej jed-
nostki. Celem jest estymacja parametrow rozktadu tego sktadnika losowego. Na
przyktad w analizie popytu ten skiadnik losowy interpretuje sie jako losowg
zmienno$é preferencji. Modele z efektami losowymi mozna szacowac na podsta-
wie danych panelowych lub danych przekrojowych.

Powyzsza ekspozycja na temat niejednorodnosci pochodzi od Camerona
i Trivediego (2005). Browning i Carro (2006) wskazuja, ze we wspotczesnych
badaniach mikroekonometrycznych heterogeniczno$¢ nie jest traktowana z nale-
Zytg staranno$cig. Na ogot heterogenicznosci jest wiecej niz zaktada sie w bada-
niach, a ponadto nieprawidtowe ujecie heterogeniczno$ci moze prowadzi¢ do
bted6w przy szacowaniu efektdw, ktdre interesujg badaczy.

Estymacja nieparametryczna

W ekonometrii najczesciej korzystamy z zasady estymacji parametrycznej, to
jest zajmujemy sie modelami, w ktorych jedynymi niewiadomymi sg pewne state
parametry. Takie sg klasyczne modele liniowe, ktorych parametry szacujemy
metoda najmniejszych kwadratéw. Takie sg klasyczne modele nieliniowe, na
przyktad dwumianowy lub wielomianowy model logitowy.

Jak wskazujg Geweke, Horowitz i Pesaran (2006), przedmiotem estymacji jest
na og6t warunkowa warto$¢ oczekiwana. Model ptac dla mikrodanych pokazuje
warto$¢ oczekiwang ptacy dla konkretnych wartosci zmiennych charakteryzuja-
cych dang osobe, takich jak: doswiadczenie, wiek, wyksztatcenie itd. Podobnie,
hedonistyczny model ceny koncentruje sie na Sredniej cenie warunkowanej kon-
kretnymi cechami danego obiektu. Zaktadana w modelu posta¢ warunkowej war-
tosci oczekiwanej nie wynika na og6t z teorii ekonomii, wynika raczej z wygody
interpretacyjnej oraz pewnej tradycji. Ekonomia nie podpowiada, jaki ma by¢
ksztatt funkcji reprezentujacej warto$¢ oczekiwang lub mediane zmiennej obja-
$nianej. W efekcie, w badaniach zaktada sie jaka$ posta¢ funkcji lub stara sie jg
wydedukowac z danych. Na ogdt, zaktadane postaci funkcyjne, czyli modele pa-
rametryczne, niekoniecznie dobrze pasujg do danych i czesto prowadzg do myla-
cych wnioskow po estymacji.

Modele nieparametryczne sg pewng odpowiedzig na ograniczenia modeli pa-
rametrycznych. Chodzi o to, czy warunkowa warto$¢ oczekiwana i inne intere-
sujgce nas funkcje moga by¢ szacowane bez zatozen a priori na temat ich posta-
ci funkcyjnych. Jest to mozliwe w modelu, w ktorym wszystkie zmienne obja-
$niajace sg dyskretne. Wtedy kazdy zbidr wartosci tych zmiennych definiuje
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pewng komorke danych. Warunkowa warto$¢ oczekiwana zmiennej zaleznej to
jej Srednia wartosci dla kazdej takiej komorki danych. W ten sposéb mozna
oszacowaC warunkowg warto$¢ oczekiwang ,.komorka po komorce”. Jesli
zmienne objasniajace sg ciagte i nie mozna ich pogrupowac w takie komorki, to
takze wtedy mozna oszacowa¢ warunkowa warto$¢ oczekiwang, przy pewnych
zatozeniach gtadkosci takiej funkcji, lecz bez zaktadania konkretnego jej ksztat-
tu.

Takie techniki powstaty juz dawno w statystyce. Na przyktad estymator Nada-
raya’i (1964) i Watsona (1964) warunkowej wartosci oczekiwanej znany jako
estymator jgdrowy, to Srednia wazona wartosci zmiennej zaleznej. Jesli zmienna Y
jest objasniana przez X, a dane skadaja sie z obserwacji (Y,, X,), to estymator
jadrowy $redniej Y w punkcie X=x jest S$rednig wazong wartosci T, Wartosci Yh
ktore odpowiadajg Tj bliskim x otrzymujg wieksze wagi, niz te wartosci F,, ktore
odpowiadajagX, odleglejszym od x. Estymatory jgdrowe byty badane i sg znane sg
zaréwno z zastosowan dla danych w postaci szeregéw czasowych, jak i danych
przekrojowych. Geweke, Horowitz i Pesaran (2006) podajg dwa przyktady takich
zastosowarn w mikroekonometrii. Blundell, Browning i Crawford (2003) korzy-
stali z estymatoréw jadrowych dla estymacji krzywych Engla w badaniu zgodno-
$ci danych z budzetéw rodzinnych z teorig ujawnionych preferencji. Z kolei Hau-
sman i Newey (1995) korzystali z estymatorow jadrowych funkcji popytu dla
oszacowania rownowaznikow zmian cen benzyny i strat na efektywnosci zwigza-
nych z podwyzkami podatkéw od paliw.

Inng metodg nieparametryczng stosowang do estymacji warunkowych wartosci
oczekiwanych jest lokalna estymacja liniowa (LOESS). Srednig Y w punkcie A=jc
szacuje sie przy uzyciu swego rodzaju wazonej MNK do modelu liniowego. Tutaj
wagi konstruuje sie podobnie jak przy estymacji jadrowej: obserwacje bliskie X;=x
otrzymujg wiekszg wage niz obserwacje odleglejsze (por. Fan i Gijbels 1996).

Uzywajac modeli i estymatoréw nieparametrycznych nie popetniamy biedu
specyfikacji warunkowej warto$ci oczekiwanej, albowiem sg to zgodne estymato-
ry prawdziwej funkcji reprezentujacej warunkowa warto$¢ oczekiwang. Dlaczego
jednak te estymatory nie sg tak czesto stosowane, jak estymatory parametryczne?

Jedna z odpowiedzi jest tzw. przeklenstwo rozmiaru (curse ofdimensionality).
Precyzja estymatora nieparametrycznego gwattownie bowiem maleje wraz ze
zwigkszaniem sie “rozmiaréw” zmiennych objasniajgcych. JeSli na przykiad
wszystkie zmienne objasniajace modelu sg dyskretne, to tatwo sobie wyobrazié
sytuacje, w ktorej liczba obserwacji jest mniejsza niz liczba ,,komérek™ odpowia-
dajacych specyficznym kombinacjom tych zmiennych. Inny powdd matej popu-
larno$ci estymatorow nieparametrycznych jest taki, ze trudno je pokazac¢, opisa¢
i interpretowac dla wiekszej liczby zmiennych X. Estymatory nieparametryczne
nie majg prostej postaci analitycznej. Jesli mamy jedng lub dwie zmiennej wow-
czas ocena interesujacej nas funkcji moze by¢ pokazana w sposéb graficzny. Go-
rzej jest dla wiekszej liczby wymiarow.
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Niedogodnosci, jakie stwarza stosowanie modeli nieparametrycznych w prak-
tyce powodujg, ze czesciej stosuje sie modele semiparametryczne, dla ktérych
zatozenia na temat postaci funkcyjnej modelu sg silniejsze niz w przypadku mo-
deli nieparametrycznych. Sg jednocze$nie mniej wymagajace niz zatozenia dla
modeli parametrycznych. W ten sposdb zmniejsza si¢ mozliwo$¢ popetnienia
btedu specyfikacji — w poréwnaniu z modelami parametrycznymi (por. Manski
1985).

Popularne metody parametryczne, ktore dajg dobre mozliwosci interpretacyj-
ne, powinny zatem ustgpi¢ miejsca metodom nieparametrycznym lub semipara-
metrycznym tam, gdzie mozna zatozyé, iz zaleznosci funkcyjne (miedzy zmien-
nymi modelu) nie sg znane lub sg znane jedynie czeSciowo. Ta ostatnia sytuacja
ma miejsce najczesciej. W tym kierunku, to jest w kierunku estymacji nieparame-
trycznej i semiparametrycznej zmierza obecnie spora cze$¢ badan w nurcie mi-
kroekonometrii aplikacyjnej i teoretycznej.

Uwagi koricowe

Mikroekonometria jest dzisiaj jedng z gtdwnych gatezi ekonometrii. Wynika
to z wielu powodow, z ktérych bodaj najwazniejszym jest zapotrzebowanie prak-
tyki. W zwigzku z tym, mikroekonometria musi by¢ szeroko obecna w badaniach
naukowych i w programach nauczania. Tematy, ktérymi zyje wspotczesna mikro-
ekonometria, to tematy teoretyczne, siegajace do ztozonych zagadnien ze staty-
styki matematycznej i rachunku prawdopodobienstwa, to takze tematy praktyczne
w sensie wyboru dobrych strategii modelowania. Cze$¢ z nich wigze sie z kon-
kretnymi zastosowaniami, np. na rynku pracy, w demografii, w finansach (mikro-
ekonometria finansowa).

Modelowanie mikrodanych jest trudne — nie dlatego, ze wymaga ztozonych

programOw obliczeniowych (takie sg dostepne), lecz dlatego, ze:

- w strategii modelowania tatwo zgubi¢ réznice miedzy ,,trzymaniem sie modelu
ekonomicznego”, a ,,trzymaniem sie danych”,

- cechy idiosynkratyczne jednostek moga mocno znieksztatca¢ relacje miedzy
badanymi zmiennymi,

- nie jest jasne, czy metoda ,.efektow oddziatywania” jest nadajgcym sie do
praktycznego wykorzystania rozwigzaniem problemu analizy przyczynowosci
w ekonometrii,

- przyjmowane zatozenia w sprawie parametrow i postaci funkcyjnej modeli
(pozwalajace na przyktad na estymacje nieparametryczng lub semiparame-
tryczna) w znaczacej mierze decyduja o ksztatcie otrzymywanych wnioskow.

Te i inne przyczyny przesadzajg o tym, ze mikroekonometria bedzie nadal
rozwijac strategie i metodyke modelowania — w $cistym zwiazku z praktycznymi
zastosowaniami.
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Michat MAJSTEREK12

WIEDZA A PRIORI'W PRZYPADKU SKOINTEGROWANIA
ZMIENNYCH

1. Wstep

Naktadanie restrykcji w modelach ze zmiennymi niestacjonarnymi (w szcze-
g6Inosci ze zmiennymi skointegrowanymi) na state weszto juz do kanonu wspot-
czesnej ekonometrii. Pozwala bowiem przej$¢ od z definicji wolnego od aprio-
rycznej wiedzy ekonomicznej modelu wektorowej autoregresji VAR do modelu
ustrukturalizowanego, ktérego parametry majgjuz klarowng interpretacje ekono-
miczng. W literaturze przedmiotu (Johansen (1995a), Juselius (2006)), takze
w opracowaniach polskojezycznych (Majsterek (2005), (2008)) dominowato po-
dejscie podmiotowe w odniesieniu do tych restrykcji. W szczegdlnosci, nacisk
potozony byt na konsekwencje restrykcji naktadanych na macierz mnoznikow
catkowitych (zwilaszcza na warunek niepetnego rzedu tej macierzy), macierz ko-
integracyjna, czy macierz dostosowar.

Celowe wydaje sie wiec spojrzenie nieco inne: przedmiotowo — problemowe.
W niniejszym artykule restrykcje pokazane zostaty pod katem celu, ktéremu stu-
za. Szczegolny nacisk potozony zostat na problematyke wzajemnego zagniezdze-
nia modeli w sytuacjach, gdy taki zwigzek pomiedzy nimi nie jest oczywisty,
ajego wybdr moze implikowaé pewne statystyczne i ekonomiczne konsekwencije.
0 ile bowiem w przypadku uwzgledniania teorii ekonomicznej w relacjach dtu-
gookresowych wybor pomiedzy hipoteza zerowg i alternatywng wydaje sie oczy-
wisty, w przypadku wyboru pomiedzy stacjonamoscig procesu a zintegrowaniem
w stopniu dodatnim (lub skointegrowaniem i nieskointegrowaniem zmiennych)
wybor taki jest arbitralny i zalezy w duzej mierze od wyboru strategii naktadania
1 testowania restrykcji.

Struktura pracy jest nastepujgca. W punkcie drugim rozwazane sg sposoby
formutowania problemu wyboru pomiedzy zmiennymi stacjonarnymi a przyrosto-
stacjonamymi (zintegrowanymi w stopniu dodatnim) w przypadku jedno- i wie-
lowymiarowym. W czeSci trzeciej przedmiotem zainteresowania jest sposob
wprowadzania restrykcji egzogenicznosci do modeli wieloréwnaniowych i zwia-
zany z tym problem liczby rownan modelu. Nie zawsze rezultaty odpowiednich

2 Uniwersytet £ 6dzki.
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testbw dajg wewnetrznie spdjne wskazania, co dodatkowo moze komplikowaé
analize. W czesci czwartej przedmiotem zainteresowania jest naktadanie konkret-
nych restrykcji ekonomicznych (np. jednorodnosci) do modelu. Punkt pigty po-
Swiecony jest analizie konsekwencji uwzglednienia w modelu zmiennych zinte-
growanych w stopniu drugim. Cato$¢ zamyka podsumowanie.

2. Wybor pomiedzy modelem ze zmiennymi 1(0) lub 1(1)

Uwzglednienie mozliwosci niestacjonarnosci proceséw generujacych zmien-
ne wigze sie z koniecznoscig weryfikacji dodatkowych hipotez dotyczacych
stopnia integracji zmiennych uzytych w modelu, a nastepnie skointegrowania
tychze zmiennych. Przez wiele lat w analizie kointegracyjnej dominowato wia-
$nie takie podejscie — w pierwszej kolejnosci ustalano stopien integracji
zmiennych w modelu, a nastepnie, w zaleznosci od wynikéw tychze testow,
ograniczano sie do klasycznej analizy przyczynowo - skutkowej (gdy wszystkie
zmienne okazywalty sie stacjonarne, 1(0)) lub stosowano podejscie kointegracyj-
ne. Taka strategia modelowania dominuje do dzi$ w przypadku wielkich modeli
ekonometrycznych, w odniesieniu do ktorych z przyczyn technicznych niewy-
godne jest stosowanie wielowymiarowej analizy kointegracyjnej opartej na mo-
delach wektorowej autoregresji (VAR). W przypadku modeli strukturalnych
(ang. large-scale simultaneous eguation model, SEM) w dalszym ciggu nieza-
stapione jest dwustopniowe podej$cie Engle'a i Grangera (1987). Nalezy jednak
zwr6ci¢ uwage na nieco odmienny charakter weryfikacji hipotez ,,ekonomicz-
nych” oraz testowania stopnia integracji procesu generujacego zmienng. W tym
pierwszym przypadku jest sprawg oczywista, ze model spetniajgcy dang re-
strykcje (np. jednorodnosci) jest zagniezdzony w modelu bardziej ogblnym, tj.
w takim, dla ktérego dany warunek poboczny nie musi by¢ spetniony. W przy-
padku identyfikacji stopnia integracji jest inaczej — rozstrzygniecie, czy proces
stacjonarny jest szczeg6lnym przypadkiem niestacjonarnego, czy tez odwrotnie
jest Scisle zwigzane z przyjeta strategig testowania. Wybdr takowej nie pozosta-
je z kolei bez wptywu na koricowe wyniki.

W najpopularniejszych i historycznie najstarszych testach pierwiastka jednost-
kowego DF i ADF zaproponowanych przez Dickey'a i Fullera (1979) istnienie
pierwiastka jednostkowego w procesie autoregresyjnymb generujgcym dang
zmienng (jest to immanentna cecha procesu btgdzenia losowego) traktowane jest
jako przypadek zagniezdzony w ogdlnym przypadku, gdy pierwiastki te lezg poza
kotem jednostkowym. Jesli wykluczy sie zjawisko integracji sezonowej (pier-
wiastki procesu AR lezg na kole jednostkowym, ale sg zespolone lub réwne mi-
nus jeden) oraz procesy eksplodujace (pierwiastki wewnatrz kota jednostkowego),
to wowczas tatwo powigzaC hipoteze zerowg HO:y ~ /(1) wobec alternatywy3

B Proces generujacy zmienng moze mie¢ bardziej skomplikowany charakter, ale kluczowe sg wia-
$nie wartosci pierwiastkow zwigzanych z czescig autoregresyjng procesu.
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Hx:y~ 1(0)) z zagniezdzeniem procesu 1(1) w procesie 1(0). Dzieje sie tak,
gdyz testowanie na podstawie ADF opiera sie na regresji testowej:

Y, Dy,-i+£, N

gdzie hipoteza istnienia pierwiastka jednostkowego jest tozsama z ax-1 =0
wobec alternatywy ax-1 < 0 oznaczajacej stacjonamos$¢ procesu.

Wybor testéw z rodziny KPSS (szerzej: Charemza, Syczewska (1998), Sy-
czewska (1999)), w ktérym sprawdzianem jest statystyka:

T

KPSS= A |, , 2
TXx2

gdzie:

Sf= (tet)2 (2a)

=|

r 6 T

s2 = + 2T~ AQDNX eeri (2b)
H XJZ:i SN

KL= s (20)

zas et sa resztami empirycznymi z regresji: y =pgo +P\t +e,

y, = [, +e,, oznacza opowiedzenie sie za strategig, w ktdrej to proces stacjo-
narny jest zagniezdzony w procesie 1(1). Test KPS opiera sie nie na powigzaniach
niestacjonarnosci z autokorelacjg sktadnika losowego, ale mozna go zaliczy¢ do
klasy testow homoskedastycznosci. W tym wiec przypadku hipoteza zerowa, jak
w bardzo podobnym tescie Breuscha-Pagana (szerzej opisany w: Welfe (2009))
oznacza homoskedastycznos$¢, a wiec stacjonamo$¢ procesu generujgcego zmien-
ng a hipoteza alternatywna — proces 1( 1).

Wadg wszystkich jednowymiarowych testow stacjonamosci (bCPSS) i integra-
cji (DF, ADF) jest ich niska moc.

W przypadku wielowymiarowym problem komplikuje sie jeszcze bardziej. Je-
zeli liczba zmiennych w modelowanym systemie przekracza 2, zaleca sie rozwa-
zanie modelu wektorowej korekty btedem (VECM):

4X =nY, , +fV,AY, , +£, 3)

=1
gdzie Y sg macierzami M zmiennych, M — macierz mnoznikéw dtugookre-
sowych, ). - macierz mnoznikéw krétkookresowych, M — liczba zmiennych.
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Istnienie jakichkolwiek proceséw niestacjonarnych w modelu traktowane jest
jako przypadek szczegdlny (a wiec testuje sie go poprzez naktadanie restrykcji)
ogolnego przypadku tgcznej stacjonamosci. Do weryfikacji hipotezy o braku
facznej stacjonamosci (a wiec istnienia co najmniej jednego procesu z diuga pa-
migecig) stuzg statystyka $ladu oraz test najwigkszej wartosci whasnej - obie oparte
na ilorazie wiarygodnosci. Jezeli model zawiera wytacznie zmienne generowane
przez procesy stacjonarne, wowczas nalezy oczekiwa¢ odrzucenia hipotezy, ze

rzad macierzy I jest mniejszy niz jej wymiar (HO:R =R <M ) na rzecz al-
ternatywy: HO:R =M . Oznacza to, ze przestrzen zmiennych jest tozsama

z przestrzenia zwigzkow stacjonarnych, brak wiec w modelu miejsca na impulsy
trwale wytracajace system ze stanu rownowagi. Nalezy podkresli¢, ze wykorzy-
stanie testdw rzedu macierzy M do analizy integracyjnej ma ograniczong stoso-
walno$¢. Na ich podstawie nie mozna bowiem odpowiedzie¢ ani na pytanie, ktore
procesy sg hiestacjonarne, ani nawet ustali¢ liczby zmiennych generowanych
przez procesy niestacjonarne. Mozna jednak traktowac 6w test jako pierwszy krok
analizy integracyjnej i kointegracyjnej (szczegdlnie, gdy wezmie sie pod uwage
niskg moc testow pierwiastka jednostkowego). Jezeli stwierdzi sie fgczng stacjo-
namos$¢, przerywa sie analize kointegracyjng i powraca do klasycznej analizy
ekonometrycznej. Jezeli hipoteza niepetnego rzedu macierzy I nie zostaje od-
rzucona, wowczas celowa jest dekompozycja tej macierzy

M= ABr @)

gdzie:

A — macierz dostosowan (wag) o wymiarach M x R *

B — macierz M x R - wymiarowa sktadajgca sie z R bazowych wektorow
kointegracji.

Jednym ze sposobéw testowania stacjonamosci (tym razem konkretnych)
zmiennych modelu jest weryfikacja hipotez dotyczacych macierzy kointegracyjnej.

Jusetius (2006) omawia inne sposoby wprowadzania restrykcji, w dalszym
ciggu za punkt wyjscia przyjmujac oszacowang metoda Johansena przestrzen
kointegracyjna. W og6lnosci rozwaza zbior restrykcji:

B A]=1[]H, 0,....;H,B1], W
gdzie:
[.— wektory kointegrujace (r —\,...,R);

H; — macierz restrykcji o wymiarach M x(M -V r) nakfadanych na r -ty
wektor kointegrujacy;
0,. — wektor (M —Vr) -wymiarowy;
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Hr0 r — restrykcje naktadane na r -ty wektor kointegrujacy;
Vr — liczba restrykcji naktadanych na r -ty wektor kointegrujacy.

Oznacza to, ze dopuszczalne sg odmienne restrykcje (lub w ogdle ich brak) dla
roznych wektoréw kointegrujacych.

W analogiczny spos6b mozna przedstawic restrykcje w postaci dualnej:

R,A =0 (r=1..4), (6)

gdzie Rr jest Vr xM - wymiarowg macierza restrykcji na r -ty wektor koin-
tegrujacy.

Przyktadem prostego sposobu natozenia restrykcji stacjonamos$ci jest
zdefiniowanie macierzy restrykcji Hr:

H*=[l 0 0 0 0 Of, )

rownowazne z zatozeniem, ze pierwsza zmienna w systemie jest generowana
przez proces stacjonarny. Wadg tego sposobu badania stacjonamosci zmiennej
jest arbitralno$¢, wynikajaca z przyjetych zatozen dotyczacych r tego wektora
kointegrujacego. Problemem jest bowiem dyskusyjnos$¢ interpretacji konkretnych
wektoréw kointegrujacych w kategorii rdwnan dtugookresowej réwnowagi.

Techniki naktadania restrykcji zdekomponowanych na rézne wektory
kointegrujgce (5) lub (6), tworzace macierz B, pozwalajg w szczegdlnych
przypadkach zaktada¢, a nastepnie testowac stacjonamos$¢ pewnych procesow
wynikowych. Na przyktad, gdyby przyja¢, ze pierwsza zmienna w modelu
oznacza nominalny kurs walutowy, natomiast druga — ceny, przy czym obydwie
zmienne saw postaci logarytmow, wowczas restrykcja:

iAr + 1A>r + 0Ar + OAr + OAr+oAr =o=>Ar=-Ar > (8)

natozona na r-ty wektor kointegrujacy bytaby réwnoznaczna z zatozeniem
stacjonamosci realnego kursu walutowego.

Jak wiec widaé, we wszystkich omawianych przypadkach testowania stacjo-
namosci konkretnej zmiennej (lub zespotu zmiennych) modelu VECM, stacjonar-
no$¢ traktuje sie jako szczeg6lny przypadek ogdlnie niestacjonarnego modelu
VECM, ten jednak (paradoksalnie) jest zagniezdzony w najbardziej ogdélnym
przypadku tgcznej stacjonamosci.

Zupetnie odmiennie postepuje sie, gdy stacjonamos¢ taczng (lub tylko stacjo-
namos$¢ procesu genemjacego konkretng zmienng) analizuje sie nie bezposrednio
na podstawie modelu YECM, ale jego rozwigzania wzgledem w ogdlnosci niesta-
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cjonamych szokéw. Jezeli uwzgledni sie mozliwos¢ istnienia trendéw stocha-
stycznych 1(1), wowczas rozwigzaniem modelu (1) jest:

Y, =B1A A2 .+ C (i)S, 9)
bl

gdzie

AXx, B, - dopehienia ortogonalne odpowiednio macierzy A oraz B;
>1

Bx=8Bx(a;(2 r,-1)sz%) 1- macierz dostosowan do wspolnych trendéw
s=1

stochastycznych 1(2).

Wzér (9) pozwala zdekomponowa¢ szoki oddziatujgce na kazda ze zmiennych
modelu na krétkookresowe impulsy C(L)Er oraz dtugookresowe trendy Stocha-
styczne A . £aczna stacjonamos¢ zmiennych w modelu jest tu wiec row-

=]
noznaczna z zerowym rzedem macierzy Ax lub B (ta pierwsza definiuje
wspdlne trendy stochastyczne). Przypadek ten (oznaczajacy, ze w modelu dziatajg
tylko szoki krotkookresowe) jest wiec zagniezdzony w ogélnym rozwigzaniu 1(2).
Sytuacja jest wiec przeciwna w stosunku do analizy opartej bezposrednio na mo-

delu VECM. Restrykcja niepetnego rzedu macierzy Ax lub B nie ma nato-

miast interpretacji, z kolei petny rzad tych macierzy posiada wprawdzie klarowna
interpretacje, ale dopiero na gruncie analizy kointegracyjnej. Ciekawych dodat-
kowych informacji dostarcza natomiast analiza stacjonamos$ci prowadzona na
podstawie macierzy dopetnien ortogonalnych. Prosta analiza integracyjna (testy
pierwiastka jednostkowego) ma bardzo mechaniczny charakter. Pozwala jedynie
stwierdzi¢ lub wykluczy¢ obecno$¢ dhlugiej pamieci w procesie generujgcym
zmienng. Restrykcje naktadane na macierz kointegrujaca sg ciekawsze dla eko-
nomisty, gdyz problem niestacjonamosci zmiennej analizowany jest w kontekscie
interakcji z innymi zmiennymi modelu (Juselius (1999), (2006) pokazuje, ze sto-
pien integracji zmiennej nie musi by¢ postrzegany jako niezmiennicza cecha ge-
nerujgcego go procesu). Jeszcze ciekawszych, zwtaszcza dla polityki gospodar-
czej, wnioskow dostarczy¢ moze analiza macierzy dopetnieri ortogonalnych. Zré-
dfa niestacjonamosci w systemie mozna zidentyfikowa¢ na podstawie analizy

macierzy A . Wspdlne trendy stochastyczne zawarte w A1~ £. pochodzg

z niezerowych elementéw atj macierzy A . Elementy ay mozna interpretowac
jako wagi autonomicznego szoku niestacjonarnego (dtugookresowego) pochodzg-
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cego z i-tej zmiennej w tworzeniu j -tego bazowego wspdlnego trendu stocha-
stycznego. W najprostszym przypadku, gdy istnieje tylko jedno zrodio j -tego
wspblnego trendu stochastycznego (np. pochodzace z /-tej zmiennej) — taki
wspolny trend stochastyczny interpretujemy ekonomicznie jako szok autono-
miczny z i-tej zmiennej (moze to by¢ np. szok cenowy, popytowy). Jezeli m -ty
wiersz macierzy Ax zawiera wytgcznie zera, oznacza to, ze m -ta zmienna nie

jest Zzrédtem niestacjonamosci w systemie, szoki z niej pochodzace nie oddziatuja
trwale na zadng zmienng w modelu. Z powyzszych rozwazan wynika wazny
wniosek, ze liczba bazowych wspdlnych trendow stochastycznych M —R nie
jest tozsama z liczbg zmiennych modelu, ktére sg generowane przez procesy nie-

stacjonarne. Macierz B  zawiera elementy wnr interpretowane jako wagi

r -tego bazowego trendu stochastycznego w odbiorze szokéw niestacjonarnych
(trwatych) przez m -tg zmienng systemu. Jezeli caty m -ty wiersz zawiera zera,
oznacza to stacjonarno$¢ m -tej zmiennej modelu. Z punktu widzenia polityki
gospodarczej celowe jest, aby szoki pochodzace od instrumentdéw polityki mone-
tarnej lub fiskalnej (zaktadamy, ze jest ona prowadzona w sposob odpowiedzial-
ny) miaty dhigg pamiec¢ (byty wiec 1(1)), lepiej natomiast, aby szoki oddziatujace
na takie zmienne miaty krdtkg pamie¢ (tym samym instrument polityki podlega
decydentowi, a nie przypadkowym szokom). W przypadku celéw polityki gospo-
darczej (te z oczywistych powodow trudno dobiera¢ na podstawie analizy integra-
cyjnej) dobrze jest, gdy sg one wrazliwe na szoki na nie oddziatujace, ale trudno
okresli¢, czy szoki od nich pochodzace powinny mie¢ dtugg pamie¢ (szersza dys-
kusja w: Majsterek (2008)). Od strony technicznej warto zauwazy¢, ze (podobnie
jak to ma miejsce przy analizie na podstawie VECM) stacjonarno$é szoku pocho-
dzacego z konkretnej zmiennej (lub na nig oddziatujgcego) jest traktowana jako
przypadek szczegdlny ogolnego modelu 1(1). W przypadku analizy opartej na
modelu wspdlnych trendéw stochastycznych cigg zagniezdzen jest wiec nastepu-
jacy: ogolny model 1(1) — pewne szoki stacjonarne — tgczna stacjonarnosc sys-
temu, co sprawia bardziej spojne wrazenie niz ,,nieprzechodni” cigg zagniezdzen
na podstawie modelu VECM.

3. Restrykcja zwigzkow dtugookresowej rdwnowagi. Egzogenicznosé

W przypadku analizy opartej na jednowymiarowym podejsciu Engle'a i Gran-
gera (1987) zaktada sie jednoznaczny zwigzek dtugookresowej rownowagi (koin-
tegracyjny) pomiedzy zmienng objasniang i objasniajacg. Warto zauwazy¢, ze
relacja pomiedzy przypadkiem szczegdlnym i og6lnym jest identyczna, jak w
przypadku prostej analizy regresji, gdy ignoruje sie zjawisko niestacjonamosci
procesOw generujgcych zmienne i zwigzane z nim niebezpieczenstwo regresji
pozornej. W najprostszych badaniach przyczynowo — skutkowych w ogélnym
przypadku pomiedzy zmiennymi zachodzi zalezno$¢, w szczeg6lnym za$ neguje
sie ja poprzez restrykcje wytgczajgca. Podobnie w tescie Engle'a, Grangera beda-
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cym analogonem testu DF hipoteza zerowa zaktada, ze parametr a, -1 =0
w modelu:

Ae,=(at-1)ebl +e( (10)

(et — reszty empiryczne z regresji pomiedzy zmiennymi), a wiec, ze skfadnik

losowy jest niestacjonarny, stad analizowana regresja nie ma charakteru zwigzku
dtugookresowej rownowagi.

W przypadku wielowymiarowym, z twierdzenia Johansena (1988) wynika, ze
w systemie zawierajgcym M zmiennych moze istnie¢ 0 <R <M liniowo nie-
zaleznych relacji dtugookresowej réwnowagi. Wspomniany test rzedu macierzy
M pozwala na mocy elementarnych (por. tez dekompozycja (4)) wiasnosci rzedu
wyznaczy¢ tez rzad macierzy kointegrujacej, a co za tym idzie liczbe interpreto-
walnych ekonomicznie zwigzkéw dtugookresowych w modelowanym systemie.
W tym przypadku trudno zdefiniowac logiczny cigg zagniezdzen. Najbardziej
ogolny jest bowiem model z tgczng stacjonarno$cia, w ktérym relacje kointegra-
cyjne sg zbedne, gdyz i tak wszystkie zmienne sg stacjonarne. Skoro tak jest, to na
kazdg zmienng moga oddziatywac jedynie krotkookresowe szoki i odwrotnie —
kazda zmienna moze by¢ przyczynajedynie krétkookresowych zachowan innych
zmiennych. Mozna zauwazyC, ze kolejne coraz bardziej restrykcyjne hipotezy
oznaczajg coraz mniejszy rzad kointegracji, a co za tym idzie coraz mniejszg licz-
be zwigzkéw dtugookresowej réwnowagi. Tym samym, nalezy oczekiwac, ze
kazda nieodrzucona hipoteza oznacza dodatkowg zmienng egzogeniczng w dtu-
gim okresie. Podobnie jednak, jak test rzedu kointegracji nie pomaga w udziele-
niu odpowiedzi na pytanie, ktdére zmienne sg generowane przez procesy niesta-
cjonarne, nie mozna na podstawie jego wskazan ustali¢, ktére zmienne nalezy
traktowaé jako egzogeniczne. Najprostszy sposéb nakladania restrykcji egzoge-
nicznosci zdefiniowano w postaci prymalnej:

a=h 4o, (V)
lub dualnej:

RAA =0, (Ha)
gdzie:

H A— macierz restrykcji o wymiarach M x (M - V) ;

— macierz restrykcji o wymiarach VXM .
O — macierz o wymiarach (M - V) xR, skfadajgca sie z wag przypisywa-

nych wektorom kointegracji w opisie zmiennych modelu VECM objasnianych
przez rdwnania, ktorych nie objeto restrykcjami.
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Warto zaznaczy¢, ze w odniesieniu do restrykcji egzogenicznosci nie zachodzi
potrzeba ich dekompozycji na poszczegdlne wektory kointegrujace, gdyz
restrykcje (11)—(1 la) zwigzane sg z wierszami (a wiec konkretnymi zmiennymi
systemu), a nie z kolumnami, czyli z wektorami kointegrujgcymi.

Restrykcje nakfada sie tak, aby odpowiedni (a wiec zwigzany ze zmienng,
0 ktdrej zaktadamy, ze powinna by¢ egzogeniczna) wiersz macierzy wag sktadat
sie wylgcznie z zer. Oznacza to, ze dana zmienna nie dostosowuje sie do zadnej
z relacji dhugookresowej réwnowagi — jest wiec wobec kazdej z nich egzoge-
niczna. Egzogeniczno$¢ w dtugim okresie traktowana jest niekiedy podobnie, jak
stacjonamo$¢ procesu generujacego zmienng (zwiaszcza stacjonamos$¢é w sensie
odpornosci na szoki dtugookresowe pochodzace z systemu). Pozornie wiec egzo-
geniczno$¢ mozna tez naktada¢ poprzez restrykcje na odpowiednie wiersze ma-
cierzy B, .Wydaje sie, ze analogia taka, choC interpretacyjnie atrakcyjna, moze
nie by¢ petna. Egzogenicznos¢ w dtugim okresie oznacza niedostosowanie do
zadnej z relacji dtugookresowej réwnowagi, zmienna egzogeniczna w dtugim
okresie kointegruje sie jednak z przynajmniej niektorymi zmiennymi systemu,
inaczej nalezatoby jg z systemu usung¢. Niepodatno$¢ na szoki odSrodkowe po-
chodzace z tych samych zmiennych systemu powinna wiec, ale nie musi by¢
zwigzana z niedostosowaniem do zaleznosci rownowagi (dosrodkowymi). Naj-
bardziej zagniezdzony przypadek (zerowy rzad macierzy A o0znacza wszystkie
zmienne egzogeniczne w dtugim okresie, a jednoczesnie brak relacji dtugookre-
sowej réwnowagi (rzad macierzy kointegracyjnej rowny zeru). Jest to wiec przy-
padek niestacjonamosci i nieskointegrowania, a nie (jak mogtoby wynikac¢ z przy-
toczonej wczesniej analogii) tgcznej stacjonarnosci.

W przypadku analizy kointegracyjnej wychodzacej od modelu wspdlnych
trendéw stochastycznych (9) restrykcja skointegrowania jest ponownie traktowa-
najako przypadek szczegoélny, ale tym razem (w przeciwienstwie do analizy opar-
tej na modelu VECM) nie facznej stacjonarnosci, ale tacznej niestacjonamosci
1 inieskointegrowania (a wiec braku zaleznosci dtugookresowych). Restrykcja

skointegrowania jest wiec tozsama z warunkiem niepetnego rzedu macierzy A
lub 4

4. Wiedza a priori o zaleznosciach dtugookresowej réwnowagi

W przypadku jednoréwnaniowym wiedze ekonomiczng mozna wprowadzac
poprzez naktadanie warunkdw pobocznych na parametry. Wiedza a priori w mo-
delowaniu moze pochodzi¢ przede wszystkim z teorii ekonomicznej i dotyczy¢
przewidywan dotyczacych okre$lonego parametru, jak i zwigzkéw pomiedzy tymi
parametrami. Jednym z rozwigzan jest kalibracja parametrow. Do najczesciej
przyjmowanych restrykcji w modelach jednoréwnaniowych naleza:

1) normalizacja,
2) jednorodnos$¢ (homogenicznosc),

70



3) symetria,
4) restrykcje wylaczajace.

W przypadku ogélnym punktem wyjscia do naktadania restrykcji jest
autoregresyjny model z rozktadem opdZnien (ang. autoregressive distributed lag

model; ADL(5,<2?”")), ktéry mozna zapisa¢ w postaci:

s K Q
Y,=ao+Z +Z Z PuPKkn-u +£ 02)
5=1 k=1<7=0

Wyroznia sie nastepujace przypadki szczegolne:
1 Model statyczny (ang. static regression), as= folg=0 k —1 ,

s~\,...,S, ¢ Iv)I3 m
K
Y ~A0  Z PKOXK . (12a)

k=l

2. Model autoregresyjny rzedu L <S (ang. autoregressive lub univariate time

series), am=J3q=0 k = ,q=0 , m> L:
L
yl=a0+Y,a,ylI+"t. (12b)
=]

3. Model czesciowego dostosowania Koycka (ang. Koyck lub partial
adjustment); as=J3g =10 k-1 , = ,s=1,..5:
K
Y'=a0+3[-1 +kz\ +Scjm (12c)

4. Model statyczny ze skiadnikiem losowym podlegajacym procesowi
autoregresyjnemu rzedu 5 (ang. commonfactor), 0 oa(L) = 6(Z.):

a(£)n = «o + Poa(L)x, + <=7, =ao0la{lL)+ 4,~, + qt, (12d)

S
gdzie qt =Y JGl,s +

5=1
Powyzsza restrykcja dla 5 = 1 sprowadza sie natychmiast do powszechnie
znanego warunku: /?,=-«,/?,,, dla 5=2 jest to juz uklad:

P\ = ~a\Po *02 =~a2Pom
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5. Model, w ktérym jedynymi zmiennymi objasniajagcymi sg opoOznione xt

(ang. leading indicator), as = J3&0 =0, K=1 ,$=1...,S:
K Q
Y, =« o+ !El!V *.n +§fj- (12)

6. Model Almon, w ktorym y « jest funkcjg skoriczonego rozktadu op6znien
zmiennych objasniajacych (ang.finite distributed lag), as =0 s =1

K Q
= R A .
y,= a0+ kZ:L;:OA I $gtm 02
7. Model reakcji z op6znieniem (ang. deadstart), J30=0 A=1
S K Q
t=«0+ZX>v* +H#* o 12
yRoeoT e &1 (128)
8. Model reakcji proporcjonalnej (ang. proportional response), —€Cs
s=q=1 k=1
s K K
= + _ **.'_* +
Y=ot &g (12h)

0. Jednorodny model korekty biedem (ang. homogeneous error correction):
a(L) =b(L)

R-oHd-Brz 2 - o)t R+)

Bardziej skomplikowany jest analogon restrykcji prowadzacej od modelu
ADL(1,1) do reprezentacji na pierwszych przyrostach. Hendry, Pagan, Sargan
(1984) podali uogdlnienie takiego modelu dla ADL(S,Q,K). Restrykcje te maja

Q

S
postat: X Piy=0AZ av= 1mOtrzymuje sie wowczas:
30 s
S-l k o-l
Ay, =«0+Z avAp-s +X Z [O* A**,e +£, 0 8j)

A=1 <T=0

gdzie: a* = X -1, Plg=YjPkr-
0

f-\
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Mozna jednak, gdy S >2 rozwaza¢ modele ze zmiennymi w postaci przyro-
stbw wyzszego rzedu. Przyktadowo, dla S =2 warunki dodatkowe:

a{=2na2=-1nftkd =-2J30 n fikl = fik) prowadza do modelu ,statycz-

nego” na drugich przyrostach, ktory pewne zastosowanie moze mie¢ w odniesie-
niu do zmiennych zintegrowanych w stopniu drugim (szerzej w punkcie 5). Roz-
wazanie modeli z wyzszym rzedem réznicy niz dwa wydaje sie nie mie¢ ciekaw-
szej interpretacji ekonomicznej.

W modelach wieloréwnaniowych dochodzajeszcze przede wszystkim restryk-
cje marginalizujace (egzogenicznosci) oraz niekiedy restrykcje krzyzowe pomie-
dzy réwnaniami (ang. cross-restrictions).

W wielowymiarowej analizie kointegracyjnej najistotniejsze z ekonomicznego
punktu widzenia sg takie restrykcje, ktére prowadzg do strukturalizacji (czesciej
jedynie guasi-strukturalizacji) ,,ateoretycznego” modelu VECM. Problem ten
warto przesledzié dla restrykcji ekonomicznych postaci (5) lub dualnie (6) czyli
zdekomponowanych na konkretne wektory kointegrujgce. W ten sposob rozwig-
zany zostaje problem restrykcji wytgczajacych w odniesieniu do konkretnego
rownania (bez usuwania takiej zmiennej z modelu). Postuzenie sie ogdlng posta-
cig restrykcji (bez dekompozycji na wektory kointegrujace) prowadzi¢ mogtoby
jedynie do usuniecia danej zmiennej z systemu (jesli macierz restrykcji wymusza-
faby odpowiedni wiersz zer w macierzy kointegrujacej). W restrykcjach zdekom-

ponowanych, zerowy element p Kk oznacza, ze a priori wykluczamy obecnosé
K -tej zmiennej modelu w r -tym réwnaniu. Taki sposéb naktadania restrykcji
ma sens jednak jedynie wowczas, gdy istniejg przestanki statystyczne i ekono-
miczne do przypuszczen, ze r-ty wektor kointegrujacy zwigzany jest z jakas$
konkretng, np. m -tg modelu. Zasadno$¢ naktadania takich restrykcji weryfikuje
sie testem ilorazu wiarygodnosci. W tym celu nalezy wykorzystaC statystyke
ilorazu wiarygodnosci, ktéra po zlogarytmowaniu przyjmuje postac:

q=72>(1-A)- £>(1 - A)], (13)

r=1 r=1

gdzie A t0 oszacowania wartosci wiasnych, odpowiadajace wektorom

kointegrujagcym uwzgledniajgcym natozone warunki poboczne, za$§ A -
wektorom bez restrykcji. Przy zatozeniu prawdziwo$ci hipotezy zerowej,
statystyka Q ma rozklad %2 z liczbg stopni swobody réwng

R
£E(M-R-(M -Vr)+Y), gdyz w kazdym =z roéwnan naklada sie
r=1

M —M —Vr) +1=Vr+1 restrykcji, z ktérych Vr —R +1 ma charakter re-
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strykcji ponad liczbe wymagang do zapewnienia identyfikowalnosci (Johansen
(19954, s5.112)).

Statystyka (13) stuzy¢ moze do testowania rowniez bardziej ztozonych hipotez
parametrycznych, w szczegdlnosci do weryfikacji warunkéw jednorodnosci.

Przyktadem prostego sposobu natozenia restrykcji statych korzysci skali
(szczegblny typ warunku homogenicznosci) jest zdefiniowanie macierzy

restrykcji H,. dla modelu zawierajgcego trzy zmienne:

1 0
H. -1 0 (14a)
0 1
lub dualnie
R,=[i 1 1] (14b)

5. Przypadek obecnosci trendow 1(2)

W przypadku analizy integracyjnej biorgcej za podstawe model VECM wy-
godnie jest przyja¢ za punkt wyjscia nastepujacg prostg izomorficzng transforma-
cje YECM postaci (3):

S-2
A%, =My, , +MAy, ,+5> 0%, ,+2, (15)
s=1
gdzier =£ rs- 1, Vs .
1 st

Wadwczas model ze zmiennymi generowanymi przez proces stochastyczny 1(2)
traktowa¢ mozna jako zagniezdzony w modelu ze zmiennymi 1(1) (a ten jest, jak
wynika z wczesniejszych rozwazan, traktowany jako szczegdlny przypadek 1(0)).
Tak wiec zakfada sie 7(2) c: 7(1) c: 7(0). Restrykcja 1(2) w 1(1) jest analogonem
restrykcji 1(1) w 1(0), gdyz ponownie wigze sie z warunkiem niepetnego rzedu
macierzy, tym razem r(A”T'Bx)<M - R wobec hipotezy alternatywnej:
r(AATB_ )= M —R implikujacej model ze zmiennymi co najwyzej 1(1).

Podobnie jak ma to miejsce w przypadku modelu ze zmiennymi 1(1) mozna
rowniez stara¢ sie analizowaé stacjonamo$¢ konkretnych zmiennych w modelu
1(2) lub tez (co jest novum) weryfikowa¢ hipoteze, ze dana kategoria ekonomicz-
na jest zintegrowana w stopniu pierwszym. Otrzymywane w klasycznej procedu-
rze Johansena (1988) macierze kointegrujgca oraz macierz wag sgjednak w tym
przypadku mato konkluzywne. Dzieje sie tak dlatego, ze macierz B zawiera
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wowczas zardwno zwigzki bezposredniej kointegracji 0(2,2), jak i zwigzki koin-
tegracyjne typu 0(2,1), ktore uwidoczniajg sie dopiero w (bardzo) dtugim okre-
sie, a tym samym dostosowanie do nich jest znacznie wolniejsze niz do zaznacza-
jacych sie juz w $rednim okresie zwigzkéw typu 0(2,2). Wygodnie jest wiec
skorzystac z nastepujacych wzoréw Haldrup (1999)):

Bt=BAr (16a)
BO=BAX (16b)
gdzie:

Bo — M x RO macierz sktadajgca sie z RO bazowych wektoréw kointegracji
typu 0(2,2);

B! — M x RI macierz sktadajaca sie z /?, bazowych wektoréw kointegracji
typu 0(2,1);

— Rx RO macierz projekcji w przestrzer bezposrednich zaleznosci koin-
tegracyjnych 0(2,2);

r
/Q'/ — Rx R} macierz projekcji w przestrzen zalezno$ci kointegracyjnych
Cl(2,1);
RO+R}=R (17)

Dzieki powyzszym dekompozycjom, restrykcje stacjonamosci konkretnei
zmiennej (lub pewnych zmiennych wynikowych) naktada¢ mozna na macierz B0
w sposob analogiczny, jak w odniesieniu do macierzy B w analizie 1(1). Z kolei
weryfikacja hipotezy, ze zmienna jest 1(1) przeprowadzana jest poprzez analo-
giczne restrykcje w stosunku do macierzy B ,, ktora definiuje zwigzki kointegra-
cyjne ze skiadnikiem losowym zintegrowanym w stopniu pierwszym. Nalezy
zaznaczy¢, ze dekompozycje (16a)-(16b) sa przydatne réwniez w przypadku we-
ryfikacji hipotez dotyczacych zwigzkéw dtugookresowej rownowagi, np. spetnie-
nia w dhugim okresie warunku jednorodnosci. Przyktadowo, w dziedzinie 1(1)
hipoteza NAIRU (nieprzy$pieszajacej inflacji stopy bezrobocia), ktéra zakiada
jednostkowg warto$¢ mnoznika dtugookresowego ptac nominalnych wzgledem
kosztdw utrzymania, jest tozsama ze stacjonamoscigptac realnych. W przypadku,
gdy zatozymy (w odniesieniu do indeksu kosztéw utrzymania jest to zalozenie
bardzo tatwe do pozytywnej weryfikacji, szerzej Majsterek (2008)), ze obydwie
kategorie sg 1(2), wowczas przejscie do modelowania ptac realnych jest celowe
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nawet wowczas, gdy ptace te sa 1(1). Dzieje sie tak dlatego, ze jednorodna kom-
binacja dwoch zmiennych 1(2) moze by¢ 1(1), a wéwczas oznacza to homoge-
niczno$¢ dtugookresowg (ale niespetniong jeszcze w Srednim okresie). W przy-
padku niektérych gospodarek mozna jednak zidentyfikowa¢ jednorodng zalezno$¢
ptacowo — cenowg typu 0(2,2). Taki rezultat (por. np. Kebtowski, Majsterek,
Welfe (2008)) swiadczy o bardzo silnym sprzezeniu ptacowo — cenowym w
gospodarce polskiej okresu transformacji.

W ,,podrecznikowym” podejéciu do analizy kointegracyjnej dominuje poglad,
ze dwie zmienne zintegrowane w réznym stopniu nie moga sie nigdy skointegro-
wac (bez posrednictwa co najmniej trzeciej zmiennej). Ostatnio jednak dominuje
poglad (por. np. Juselius (2006)), ze stopier integracji procesu generujgcego
zmiennag nie jest immanentng cechg tejze zmiennej i moze ewoluowac. Zidentyfi-
kowany przez badacza stopien integracji zalezy tez niekiedy od czestosci i dtugo-
Sci préby. Powigzanie stopnia integracji procesu z tzw. potokresem wygaszanial4
pozwala spojrze¢ na problem skointegrowania z jeszcze innej strony (por. np.
Rubaszek, Serwa (2009)). Wydaje sie wiec, ze w tym kontekscie pewnym prze-
zytkiem, zwilaszcza w przypadku analizy modelu ze zmiennymi 1(2), jest dycho-
tomiczne postawienie zagadnienia: skointegrowanie zmiennych lub nieskointe-
grwanie. Lepiej jest uzywaé terminologii bardziej adekwatnej: szybsze lub wol-
niejsze kointegrowanie sie zmiennych, co w przetozeniu na implikacje ekono-
miczne oznacza szybsze lub wolniejsze dochodzenie systemu do dtugookresowej
réwnowagi po zaistnieniu szoku wytracajgcego z takiego stanu.

W modelach ze zmiennymi 1(2) nieco inaczej formuluje sie tez hipotezy doty-
czace skointegrowania zmiennych. Stosowane sg dwa podejscia. Najprostsze po-
lega na procedurze sekwencyjnej, bedacej konsekwentnym uzupetnieniem dwu-
stopniowej metody Johansena. W pierwszym kroku wyznaczany jest klasycznie
(za pomoca testu $ladu lub najwiekszej wartosci wiasnej) rzad kointegracji, przy
czym dzieje sie to przy zatozeniu petnego rzedu macierzy A?T’B .. W nastep-
nym kroku ustala sie rzeczywisty rzad tej ostatniej macierzy tozsamy z liczbg
bazowych wspdlnych trendéw stochastycznych 1(1) Px oraz liczbe bazowych
wspolnych trendéw stochastycznych 1(2) réwng P2=M —R —PI. Ponownie
stosuje sie klasyczne procedury testowe oparte na ilorazie wiarygodnosci (do-
puszczalny jest zaréwno testu $ladu, jak i najwiekszej wartosci wiasnej, choé
najlepiej wybrac test $ladu, co sugeruje Juselius (1999)). Rozmiar klasycznego
testu rzedu kointegracji (krok pierwszy) jest jednak poprawny tylko wowczas,
gdy prawdziwa jest hipoteza o pelnym rzedzie macierzy A”I'B . Johansen
(1995b) oraz Paruolo (1996) zaproponowali tgczny test dla ustalenia zaréwno

U Chodzi tu wygaszanie impulséw wytracajacych zmienng ze Sciezki dhugookresowej ronowagi.
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rzedu kointegracji R ,jak i Px Jest to test rzedu macierzy A7IB przy zatoze-
niu, ze rzad I jest ustalony. Sprawdzianem jest statystyka Q :

Q(PXR) =TRACE(R) + TRACE(P, /R), (18)
gdzie TRACE sgwartosciami odpowiednich statystyk $ladu.

Testowanie rozpoczyna sie od hipotezy facznej Hq:R =0a P1= 0 [ vj przy-
padku  jej odrzucenia  testuje  sie  kolejne: HO:R=0nPx=1
HO:R=0nPx=2, .., HO:R =la Px=0 az do ostatniego potencjalnie ze-
spotu hipotez HO:R =M —\ a Px=1 przeciwko H]:R =M . Procedure prze-
rywa sie przy pierwszej hipotezie zerowej, ktérej nie mozna odrzuci¢. Ostatecz-
nie, wyznaczenie Px pozwala na ustalenie P2, ktére z kolei na mocy warunku
kointegracji wielomianowej (por. Juselius (2006)) jest rdwne /?,.

Podsumowujac rozwazania, pomimo istotnej komplikacji procedury testowej
jedno w stosunku do modelu VECM ze zmiennymi 1(1) nie ulega zmianie. Mode-
lem najmniej restrykcyjnym (w sensie braku ograniczerr nakladanych na rzad
odpowiednich macierzy) jest model ze zmiennymi tgcznie stacjonarnymi, najbar-
dziej restrykcyjnym - model z nieskointegrowanymi zmiennymi 1(2). Wymaga
on, bowiem nieodrzucenia restrykcji zardbwno dotyczacych zerowego rzedu kla-
sycznej macierzy kointegracyjnej B ,jak i macierzy A rB L (zerowy rzad ma-
cierzy oznacza brak réwniez zwigzkéw $redniookresowych z dobrym przyblize-
niem utozsamianych z zalezno$ciami cyklicznymi). Zaktada sie nastepujacy cykl
zagniezdzen: 1(2) c=/(1) cz 1(0).

Biorac za punkt wyjscia model wspdlnych trendéw stochastycznych powinno
sie rozpocza¢ analize od rozwigzania modelu VECM dla przypadku obecnosci
trendéw stochastycznych 1(2), ktore to rozwigzanie, bez wzgledu na to, czy
analizujemy model (3), czy (15) jest postaci:

Y,=C,£z, +C2£ z g *C(W, (18a)
i=1 71 i=t

Jezeli macierz C2 jest niezerowa, moznajg zdekomponowaé na

c2=B2tAL, (19)
gdzie

B2X=B2{AL(rB(BrB)4 (ArA)-1Arr-X 'Ps)BLrl (19a)
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A2« — M x P2 macierz wspdtczynnikéw definiujgcych P2 bazowych
wspolnych trendéw stochastycznych 1(2), przy czym P}+P2=M - R,

B21 — macierz o wymiarach M xP2.

B 21 jest macierzg dostosowart do wspdlnych trendéw stochastycznych 1(2).
C, mierzy Sredniookresowe szoki 1(1), zaS C(L) stacjonarne (krotkookresowe)

zaktocenia. Jezeli C2=0, wowczas (18a) mozna uprosci¢ do modelu wspolnych

trendéw stochastycznych 1(1). Tym samym, podobnie jak miato to miejsce w
przypadku wyboru pomiedzy modelem ze zmiennymi 1(0) oraz 1(1), to model 1(2)
jest w tym podejsciu zagniezdzony w modelu 1(2). Z kolei (jak byto to wspo-
mniane w punkcie 2) model ze zmiennymi tgcznie stacjonarnymi jest traktowany
w tym podejsciu jako szczeg6lny przypadek 1(1). Powyzsza procedura zaktada
wiec 1(2) 2 /(1) zd 1(0). Dzieki zdefiniowaniu powyzszych macierzy mozliwe
jest wyznaczenie macierzy projekcji  Ar =(ATrA) 'AITB2{B2B2X 1
wspomnianej przy dekompozycji przestrzeni kointegracyjnej.

W celu otrzymania macierzy A2X oraz B2l nalezy skorzysta¢ z wzoréw

umozliwiajacych projekcje otrzymanej z modelu 1(1) przestrzeni wspdlnych tren-
dow:

Au = Ai(AlA%)4H (20a)
Bu = BX(BXBX)-IN (20b)
AX=Aiai (20c)
B2X= BXIX (20d)
gdzie

AIX — M x Pt wymiarowa macierz wspotczynnikow definiujgcych Pt ba-
zowych wspolnych trendéw stochastycznych 1(1),

Bu — macierz M x P{ definiujgca zwigzki Sredniookresowe;
S ,N — macierze o wymiarach (M - R)x P} (P{<M - R) takie, ze

A( )B £=SNT.

flr,-1
1

Weryfikacje hipotezy, ze zmienna jest odporna na szoki 1(2) przeprowadza sie

poprzez restrykcje nakfadane na macierz wag B, X, cho¢ bez negatywnego wpty-
wu na konkluzywnos$¢ wnioskow mozna ograniczy¢ sie do analizy prostszej do
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otrzymania macierzy B 71 . Podejscie takie zaproponowat Johansen (1997). Jego
test jest defacto testem zasadnosci restrykcji na macierz B 2L. Przy zatozeniu, ze

m-ta zmienna w systemie jest co najwyzej 1(1), prawdziwa jest hipoteza zerowa
postaci:

r B2=0, (21)

gdzie R jest (M xV) wymiarowg macierzg restrykcji liniowych.

Nieodrzucenie hipotezy zerowej oznacza, ze m-ty wiersz macierzy wag przy
trendach stochastycznych 1(2) sktada sie z samych zer. Zaden trend stochastyczny
tego typu nie ma zatem wptywu na zmienng. W analogiczny sposob restrykcje
nakfadane na odpowiednie wiersze macierzy AZ2j pozwalajg analizowaé wptyw
danej zmiennej na tworzenie sie dlugookresowych szokow zakidcajacych réwno-
wage w systemie, za$ restrykcje na macierz Au — wplyw danej zmiennej na
tworzenie sie szokéw Sredniookresowych. Nie nalezy natomiast interpretowaé
restrykcji na macierz Bk w kategorii ,,importu” szokéw S$redniookresowych

(Juselius (2006)).

6. Podsumowanie

Jednym z celéw artykutu byto pokazanie, w jaki sposéb analiza kointegracyjna
(zwikaszcza wielowymiarowa) ewoluowata od teorii kojarzonej z nieco mecha-
niczng analizg szeregbw czasowych w kierunku podejscia, ktdrego zastosowanie
pozwoli poprawi¢ nie tylko wiasno$ci statystyczne modelu, ale i uzyska¢ rezultaty
w petni interpretowalne ekonomicznie. Drogg ku temu jest strukturalizacja modeli
wektorowej autoregresji, a jedng z metod tej strukturalizacji jest naktadanie re-
strykcji w sposéb podany w artykule. Pominiete zostaty natomiast te typy restryk-
cji i sposoby ich weryfikowania, ktore sg mniej interesujace z ekonomicznego
punktu widzenia (np. kwestia ustalenia poprawnego rzedu op6znienn w modelu
ADL lub w przypadku wielowymiarowym — VECM czy restrykcji na parametry
krétkookresowe).
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Tomasz TOKARSKI ™

PRZESTRZENNE ZROZNICOWANIE BEZROBOCIA
REJESTROWANEGO W POLSCE
W LATACH 2002—2008%

Celem prezentowanego opracowania jest proba statystycznej analizy przestrzenne-
go zréznicowania bezrobocia w polskich powiatach w latach 2002—2008. W opra-
cowaniu wykorzystane sg dane statystyczne dotyczace powiatowych stop bezro-
bocia oraz produkcji sprzedanej przemystu za lata 2002—2008, kt6re sg dostepne
na stronie GUS (www.stat.gov.pl).

Struktura pracy przedstawia si¢ nastepujgco. W pierwszej czesci opracowania
przedstawione sg opisowe analizy przestrzennego zr6znicowania bezrobocia reje-
strowanego oraz jego zmian w powiatach w latach 2002—2008. Druga czes¢
pracy zawiera prosty model teoretyczny, opisujacy zwigzki pomiedzy dynamika
produkcji oraz stopami bezrobocia a przyrostami owych stop. W trzeciej czesci
znajduja sie oszacowania parametrow prezentowanego uprzednio modelu teore-
tycznego. Opracowanie konczy podsumowanie prowadzonych w nim rozwazan
I wazniejsze wnioski.

Przestrzenne zréznicowanie polskiego bezrobocia

Na wykresie 1 oraz w tablicy 1 zestawione sg dane statystyczne i pewne
wskazniki ilustrujgce przestrzenne zréznicowanie polskiego bezrobocia w latach
2002—2008. Z danych tych wyciggng¢ mozna nastepujace wnioski (por. tez m.in.
Kwiatkowski, Tokarski (2000, 2007), Rogut, Tokarski (2001, 2007), Tokarski
(2005, 2008), Adamczyk, Tokarski, Wihodarczyk (2008, 2009), Jabtonski, Tokar-
ski (2010) lub Misiak, Sulima, Tokarski (2010):

* Najnizszymi $rednimi stopami bezrobocia (ponizej 10%) w rozwazanym

W opracowaniu przedziale czasu charakteryzowaty sie powiaty: warszaw-
ski grodzki (wojewddztwo mazowieckie, 4,81%), poznanski grodzki
(wielkopolskie, 5,21%), Katowice ($laskie, 6,00%), Sopot (pomorskie,

5 Uniwersytet Jagiellonski w Krakowie.
16 Prezentowane opracowanie powstato w ramach projektu KBN nr N N112 215837 kierowanego
przez dr Janusza Roska z Uniwersytetu Ekonomicznego w Krakowie.
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6,16%), krakowski grodzki (matopolskie, 6,19%), Gdynia (pomorskie,
6,91%), poznanski ziemski (wielkopolskie, 7,19%), krosnienski grodzki
(podkarpackie, 7,53%), kepinski (wielkopolskie, 7,59%), piaseczynski
(mazowieckie, 7,81%), bielski grodzki (Slaskie, 8,33%), grojecki (mazo-
wieckie, 8,34%), opolski grodzki (opolskie, 8,37%), gdanski grodzki
(pomorskie, 8,46%), rzeszowski grodzki (podkarpackie, 8,47%), siemia-
tycki (podlaskie, 8,49%), olsztynski grodzki (warminsko-mazurskie,
8,53%), bierunsko-ledzinski (Slaskie, 8,56%), grodziski wielkopolski
(wielkopolskie, 9,03%), bielski podlaski (podlaskie, 9,14%), wroctawski
grodzki (dolno$laskie, 9,20%), warszawski ziemski (mazowieckie,
9,21%), wolsztynski (wielkopolskie, 9,27%), pruszkowski (mazowieckie,
9,36%), grodziski mazowiecki (mazowieckie, 9,53%), bydgoski grodzki
(kujawsko-pomorskie, 9,59%), skierniewicki ziemski (t6dzkie, 9,79%)
i pszczynski (Slaskie, 9,79%). Sg to zazwyczaj albo powiaty lezace w
aglomeracjach bedacych osrodkami rozwoju ekonomicznego o znaczeniu
ogolnopolskim (Warszawa, Poznan, aglomeracja $lasko-zagtebiowska,
Tréjmiasto, Krakow, Wroctaw)17, regionalnym (Bydgoszcz, Olsztyn,
Opole, Rzeszéw), czy tez lokalnym (Bielsko-Biata, Krosno).

» Z wykresu 1wynika takze, ze stopy bezrobocia w powiatach grodzkich
— ktorymi zazwyczaj sg stolice nowych badz starych wojewodztw — by-
ty znacznie nizsze niz w ich otoczeniu. Wyciagna¢ stad mozna réwniez
whniosek, ze znaczna cze$¢ stolic starych wojewddztw nadal petni funkcije
centréw rozwoju ekonomicznego na poziomie lokalnym (szerzej na ten
temat Kwiatkowski, Tokarski (2009), Jabtonski, Tokarski (2010) lub Mi-
siak, Sulima, Tokarski (2010).

» W pierwszej grupie kwartylowej, tj. w grupie kwartylowej o najnizszych
stopach bezrobocia, dominowaty powiaty lezace w wojewddztwach $la-
skim (18), wielkopolskim (15), matopolskim i mazowieckim (po 11). Po-
nadto znalazto sie tu 8 powiatow z wojewodztwa podlaskiego, 6 z t6dz-
kiego, po 4 powiaty z wojewddztw dolno$laskiego i Swietokrzyskiego, po
3 z lubelskiego, opolskiego, podkarpackiego i pomorskiego, po 2 z ku-
jawsko-pomorskiego i lubuskiego, po 1z warminsko-mazurskiego (olsz-
tynski grodzki) i zachodniopomorskiego (szczecinski grodzki).

* W drugiej grupie kwartylowej, o $rednich stopach bezrobocia miedzy
13,81% a 17,84%, najwiecej byto (gtownie rolniczych) powiatow leza-
cych w wojewddztwie lubelskim (15), $6dzkim (13) i mazowieckim (12).
Zazwyczaj s to powiaty, w ktérych wystepuje wysokie bezrobocie ukry-
te w rolnictwie potaczone ze wzglednie wysokim jawnym bezrobociem

T7 Wyjatkiem w tym wzgledzie jest aglomeracja t6dzka, ktéra od poczatku transformacji systemo-
wej polskiej gospodarki najstabiej z duzych miast radzi sobie z problemami bezrobocia.
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rejestrowanym (szerzej na ten temat np. Kwiatkowski, Kucharski, Tokar-
ski (2004).

Whykres 1. Przestrzenne zr6znicowanie stop bezrobocia rejestrowanego

w powiatach w latach 2002—2008 (w %o, $rednia z rocznych stép bezrobocia)

OO m m

24.9 do
19.7 do
16,6 do
12,8 do

4,8 do

Zrédto: obliczenia wasne na podstawie danych statystycznych na stronie www.stat.gov.pl.

W trzeciej grupie kwartylowej dominowaty powiaty lezagce w wojewodz-
twach mazowieckim (12), podkarpackim i $lagskim (po 11) oraz dolno$la-
skim i wielkopolskim (po 10).

Najwyzsze stopy bezrobocia w latach 2002—2008 notowane za$ byty (po
pierwsze) w popegeerowskich powiatach lezacych gtdwnie w wojewddz-
twach warminsko-mazurskim (18 powiatéw), zachodniopomorskim i ku-
jawsko-pomorskim (po 16), dolno$laskim (12), w zachodniej czesci wo-
jewodztwa pomorskiego (9) i w wojewddztwie lubuskim (6) oraz (po
drugie) w postindustrialnych powiatach na pograniczu wojewodztw ma-
zowieckiego i Swietokrzyskiego (miedzy Radomiem a Kielcami).

Az w 28 powiatach Srednie stopy bezrobocia w latach 2002—2008 prze-
kraczaty 30%. Byly to powiaty: stawienski (zachodniopomorskie,
30,01%), kamienski (zachodniopomorskie, 30,26%), bytowski (pomor-
skie, 30,47%), ztotoryjski (dolno$lgskie, 30,56%), ketrzynski (warmin-
sko-mazurskie, 30,63%), pyrzycki (zachodniopomorskie, 30,63%), elbla-
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ski (warminsko-mazurskie, 30,64%), zaganski (lubuskie, 30,89%), nowo-
solski (lubuskie, 30,93%), radomski ziemski (mazowieckie, 31,24%),
sztumski  (pomorskie, 31,53%), lidzbarski (warminsko-mazurskie,
31,94%), szczecinecki (zachodniopomorskie, 32,14%), choszczenski (za-
chodniopomorskie, 32,34%), koszalinski ziemski (zachodniopomorskie,
32,67%), gryficki (zachodniopomorskie, 33,17%), krosnienski (lubuskie,
33,27%), gotdapski (warminsko-mazurskie, 33,84%), drawski (zachod-
niopomorskie, 34,16%), piski (warminsko-mazurskie, 34,54%), Swidwin-
ski (zachodniopomorskie, 34,61%), nowodworski gdanski (pomorskie,
34,77%), bialogardzki (zachodniopomorskie, 35,26%), wegorzewski
(warminsko-mazurskie, 35,29%), bartoszycki (warmifisko-mazurskie,
35,81%), szydtowiecki (mazowieckie, 36,10%), tobeski (zachodniopo-
morskie, 36,54%) oraz braniewski (warmirisko-mazurskie, 36,60%).

Rozwazajac przestrzenne zrdznicowanie polskiego bezrobocia, szczeg6lnie

w konte

kécie prowadzonych dalej analiz statystycznych, nalezy rowniez zwrécic¢

uwage na zmiany powiatowych stop bezrobocia w okresach, w ktorych stopy te

rosty (la

ta 2002—2003) oraz spadaty (lata 2004—2008) w catej gospodarce.®

Tablica 1. Liczba powiatow w wojewodztwach w grupach kwartylowych
ze wzgledu na stopy bezrobocia w latach 2002—200818

Grupa kwartylowa:
Wojewddztwo Pierwsza Druga Trzecia Crzwarta
(9,*13,81%) (Afo®17,84%) (03*23,26%)
Dolnoslaskie 4 3 10 12
Kujawsko-pomorskie 2 1 4 16
Lubelskie 3 15 6 0
Lubuskie 2 1 5 6
L ddzkie 6 13 5 0
Matopolskie un 7 4 0
Mazowieckie un 12 12 7
Opolskie 3 3 3 3

BQ\ i Qi to (odpowiednio) pierwszy i trzeci kwartyl, za§ Me oznacza mediane.
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Tablica 1. Liczba powiatéw w wojewddztwach w %rupach kwartylowych
ze wzgledu na stopy bezrobocia w latach 2002— 2008 (dok.)

Grupa kwartyl owa:
Wojewddztwo Pierwsza Druga Trzecia Cowart
(0,-13,819%) (Afo=17,84%) (03%23,26%) Zwarta
Podkarpackie 3 8 n 3
Podlaskie 8 5 4 0
Pomorskie 3 5 3 9
Slaskie 18 7 n 0
Swietokrzyskie 4 3 3 4
Warmirnsko-mazurskie 1 0 2 18
Wielkopolskie 15 9 10 1
Zachodniopomorskie 1 3 1 16

ISQ\'i & to (odpowiednio) pierwszy i trzeci kwartyl, za§ Me oznacza mediane.

Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych statystycznych na stronie www.stat.gov.pl.

Na wykresie 2 zilustrowano przestrzenne zr6znicowanie przyrostéw stop bez-
robocia w powiatach pomiedzy 2003 a 2002 rokiem. Natomiast na wykresie 3
zestawiono zmiany powiatowych stop bezrobocia miedzy 2003 a 2002 rokiem
z ich poziomem w roku 2002. Z wykreséw tych oraz z danych statystycznych

dotyczacych powiatowych stdp bezrobocia wynika co nastepuje:

Najwyzsze, nie mniejsze od 6 punktow procentowych, przyrosty stop bez-
robocia w roku 2003 zanotowano w powiatach: szydtowieckim (woje-
wodztwo mazowieckie, przyrost o 11,4 punktu procentowego), ptockim
ziemskim (mazowieckie, 8,3 punktu procentowego), nowosadeckim
ziemskim (matopolskie, 7,7 punktu procentowego), brzozowskim (pod-
karpackie, 7,7 punktu procentowego), leskim (podkarpackie, 7,3 punktu
procentowego), przemyskim ziemskim (podkarpackie, 7,3 punktu procen-
towego), przysuskim (mazowieckie, 7,2 punktu procentowego), kieleckim
ziemskim (Swietokrzyskie, 7,1 punktu procentowego), radomskim ziem-
skim (mazowieckie, 7 punktéw procentowych), koneckim (Swietokrzy-
skie, 6,8 punktu procentowego), gorowskim (dolno$laskie, 6,7 punktu
procentowego), golubsko-dobrzynskim (kujawsko-pomorskie, 6,7 punktu
procentowego), ostroteckim ziemskim (mazowieckie, 6,6 punktu procen-
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towego), lubaczowskim (podkarpackie, 6,5 punktu procentowego), strzy-
zowskim (podkarpackie, 6,5 punktu procentowego), chetmskim ziemskim
(lubelskie, 6,3 punktu procentowego), limanowskim (matopolskie, 6,3
punktu procentowego), zurominskim (mazowieckie, 6,2 punktu procen-
towego), wioctawskim ziemskim (kujawsko-pomorskie, 6,1 punktu pro-
centowego), miawskim (mazowieckie, 6,1 punktu procentowego), kolbu-
szowskim (podkarpackie, 6 punktow procentowych) i nizanskim (podkar-
packie, 6 punktow procentowych).

Wykres 2. Przestrzenne zréznicowanie przyrostow stop bezrobocia rejestrowanego

OO s mm

w powiatach miedzy 2003 a 2002 rokiem (w punktach procentowych)

4.3 do
3,2do
2,2do
11do

-9,4 do

Zrodto: obliczenia whasne na podstawie danych statystycznych na stronie www.stat.gov.pl.
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W 26 za$ powiatach stopy bezrobocia w roku 2003 spadaty. Byty to po-
wiaty: watbrzyski (wojewodztwo dolnoslaskie, spadek o 9,3 punktu pro-
centowego), Tychy ($laskie, 1,4 punktu procentowego), Ruda Slaska ($la-
skie, 1,4), suwalski grodzki (podlaskie, 1,3 punktu procentowego), tom-
zynski grodzki (podlaskie, 1,1 punktu procentowego), krosnienski grodz-
ki (podkarpackie, 1 punkt procentowy), itawski (warminsko-mazurskie,
0,9 punktu procentowego), Sosnowiec ($laskie, 0,8 punktu procentowe-
go), siedlecki grodzki (mazowieckie, 0,6 punktu procentowego), skier-
niewicki grodzki (¥6dzkie, 0,6 punktu procentowego), olsztynski grodzki
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(warminsko-mazurskie, 0,5 punktu procentowego), elblgski grodzki
(warminsko-mazurskie, 0,5 punktu procentowego), leszczynski grodzki
(wielkopolskie, 0,4 punktu procentowego), kielecki grodzki (Swietokrzy-
skie, 0,4 punktu procentowego), gdanski grodzki (pomorskie, 0,4 punktu
procentowego), wioctawski grodzki (kujawsko-pomorskie, 0,4 punktu
procentowego), biatostocki grodzki (podlaskie, 0,4 punktu procentowe-
go), rzeszowski grodzki (podkarpacki, 0,3 punktu procentowego), Sopot
(pomorskie, 0,2 punktu procentowego), krapkowicki (opolskie, 0,2 punk-
tu procentowego), Swiebodzinski (lubuskie, 0,2 punktu procentowego),
lubelski grodzki (lubelskie, 0,2 punktu procentowego), bielski grodzki
(Slaskie, 0,1 punktu procentowego), leborski (pomorskie, 0,1 punktu pro-
centowego), krakowski grodzki (0,1 punktu procentowego) oraz sulecin-
ski (lubuskie, 0,1 punktu procentowego).e

Wykres 3. Stopy bezrobocia w 2002 roku (ur, %o)a przyrosty stop bezrobocia
miedzy rokiem 2003 a 2002 (dur, punkty procentowe) w powiatach

Zrédto: obliczenia whasne na podstawie danych statystycznych na stronie www.stat.gov.pl.

» Natomiast porownujac przyrosty stop bezrobocia w roku 2003 ze stopami
w roku 2002 (wykres 3) okazuje sie, iz istniata pewna, do$¢ staba, dodat-
nia korelacja pomiedzy owymi zmiennymi makroekonomicznymi (wspot-
czynnik korelacji Pearsona wynosit ok. 0,104).

Na wykresie 4 zilustrowano przestrzenne zréznicowanie spadkdéw powiato-
wych stop bezrobocia pomiedzy 2008 a 2003 rokiem, natomiast na wykresie 5
przedstawione sg zalezno$ci zachodzace pomiedzy przyrostami owych stép w
latach 2003—2008 a ich poziomem w roku 2003. Z wykresow tych oraz danych
dotyczacych powiatowych stop bezrobocia rejestrowanego wynika co nastepuje:

* Najwyzszymi, niemniejszymi od 18 punktéw procentowych, spadkami

stop bezrobocia miedzy 2003 a 2008 rokiem charakteryzowaty sie powia-

87


http://www.stat.gov.pl

88

ty: sztumski (wojewddztwo pomorskie, spadek o 23,4 punktu procento-
wego), stawienski (zachodniopomorskie, 23,3 punktu procentowego), ny-
ski (opolskie, 20,7 punktu procentowego), zielonogorski ziemski (lubu-
skie, 20,6 punktu procentowego), miawski (mazowieckie, 20,6 punktu
procentowego), Siemianowice Slaskie ($laski, 20,6 punktu procentowe-
go), gorzowski ziemski (lubuskie, 20,6 punktu procentowego), stupski
ziemski (pomorskie, 20,2 punktu procentowego), sulecifski (lubuskie, 20
punktéw procentowych), otawski (dolnoslaskie, 19,8 punktu procentowe-
go), gotdapski (warminsko-mazurskie, 19,6 punktu procentowego),
tczewski (pomorskie, 19,4 punktu procentowego), nowodworski gdarski
(pomorskie, 19,2 punktu procentowego), mysliborski (zachodniopomor-
skie, 19,1 punktu procentowego), fobeski (zachodniopomorskie, 19 punk-
téw procentowych), Swietochtowice Slaskie ($laskie, 18,8 punktu procen-
towego), gdanski ziemski (pomorskie, 185 punktu procentowego), mie-
dzychodzki (wielkopolskie, 18,5 punktu procentowego), strzelinski (dol-
nos$laskie, 18,4 punktu procentowego), stargardzki (zachodniopomorskie,
18,1 punktu procentowego), torunski ziemski (kujawsko-pomorskie, 18,1
punktu procentowego) oraz koszalinski ziemski (zachodniopomorskie, 18
punktéw procentowych).

Whykres 4. Przestrzenne zréznicowanie spadkow stop bezrobocia rejestrowanego

OO m m

w powiatach miedzy 2008 a 2003 rokiem (w punktach procentowych)

15 do 25,8 (76)
11,8do 15  (75)
9,9do 118 (75)
7,7do 9.9 (70)
26do 7,7 (82)

Zrédto: obliczenia wiasne na podstawie danych statystycznych na stronie www.stat.gov.pl.
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* Najnizsze spadki stop bezrobocia w rozwazanym tu przedziale czasu za-
notowano za$ w powiatach: krasnickim (lubelskie, 2,6 punktu procento-
wego), siemiatyckim (podlaskie, 3 punkty procentowe), kazimierskim
(Swietokrzyskie, 3,3 punktu procentowego), opatowskim (Swietokrzyskie,
3,4 punktu procentowego), rzeszowskim grodzkim (podkarpackie, 3,5
punktu procentowego), buskim (Swietokrzyskie, 3,6 punktu procentowe-
go), monieckim (podlaskie, 3,7 punktu procentowego), hajnowskim (pod-
laskie, 4 punkty procentowe), janowskim (lubelskie, 4 punkty procento-
we), krosnieriskim grodzkim (podkarpackie, 4,1 punktu procentowego),
przeworskim (podkarpackie, 4,3 punktu procentowego), warszawskim
grodzkim (mazowieckie, 4,4 punktu procentowego), proszowickim (ma-
topolskie, 4,4 punktu procentowego), grojeckim (mazowieckie, 4,6 punk-
tu procentowego), parczewskim (lubelskie, 4,6 punktu procentowego),
przemyskim grodzkim (podkarpackie, 4,6 punktu procentowego), wio-
dawskim (lubelskie, 4,9 punktu procentowego) i bielskim podlaskim
(podlaskie, 5 punktéw procentowych).

»  Z wykresu 5 wynika za$, iz spadki stop bezrobocia miedzy 2003 a 2008 ro-
kiem zazwyczaj byty tym wyzsze, im wyzsze byly stopy bezrobocia w roku
2008 (wspotczynnik korelacji Pearsona miedzy spadkami owych stop
a stopami bezrobocia w roku 2003 wynosit ok. 0,676).

Whykres 5. Stopy bezrobocia w 2003 roku (ur, %) a przyrosty stop
bezrobocia miedzy rokiem 2008 a 2003 (dur, punkty procentowe) w powiatach

Zr6dto: obliczenia wiasne na podstawie danych statystycznych na stronie www.stat.gov.pl.
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Prosty model teoretyczny

W celu oszacowania determinantow przestrzennego zrdéznicowania bezrobocia
w powiatach wykorzystano prosty model teoretyczny, w ktérym przyjmuje sie
nastepujace zatozenia dotyczace funkcjonowania rynku pracy19

I.  Z definicji stopy bezrobocia wynika, ze zachodzi zwigzek20:
U N

U+L~ L D

gdzie u oznacza stope bezrobocia, (liczbe bezrobotnych, L-liczbe pracujg-
cych, zas N=U+L to zas6b sity roboczej (rozumiany jako suma liczby bezrobot-
nych i pracujacych).

u

. Podobnie jak w keynesistowskich modelach rynku pracy zakfada sie, iz sto-

pa wzrostu liczby pracujacych L/ L jest rosngcg funkcijg stopy wzrostu produktu

G=Y/Y,cooznacza, ze2l:

f +N
L/L =f G (2)
V)

Rézniczkujac tozsamos¢ (1) wzgledem czasu ?e[0;+00) uzyskuje sie zaleznosc:
y_LN-LN L ON__L
N 2 N b

a stad oraz z réwnania (2) wynika, iz zachodzi zwigzek:

i=@-1 (3)

Z réwnania (3) wyciagnaé mozna wniosek, ze jesli stopa wzrostu podazy pra-
cy N/ N jest wyzsza/nizsza od stopy wzrostu liczby pracujacych LIL , to przy-

rosty stopy bezrobocia u sg tym nizsze/wyzsze, im wyzsza jest stopa bezrobocia
u.

Wstawiajac zalezno$¢ (2) do réwnania (3) okazuje sig, ze zachodzi zwigzek:
ily f +v
G (4)

vy

Y Model ten byt réwniez wykorzystywany w analizie przestrzennego zrdznicowania bezrobocia na

poziomie wojewodztw w pracach Tokarskiego (2005, rozdziat 3), Kwiatkowskiego, Tokarskiego

(2007) i Tokarskiego (2010).
2 O zmiennych wystepujacych w réwnaniach (1—4) implicite zaktada sie, iz sg rézniczkowalnymi

funkcjami czasu te[0;+00). Zapis X =dx/ dt oznaczat za$ bedzie pochodng zmiennej x po cza-
sie t czyli, ekonomicznie rzecz biorac, przyrost wartosci zmiennej 1w momencie t

2L Zapis typu Y =f\X\ oznacza, ze zmienna y jest rosnaca funkcja zmiennej X
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Z réwnania (4) wynika, ze przyrosty stopy bezrobocia n sg malejagcymi funk-
cjami stopy wzrostu gospodarczego G oraz (w zaleznosci od znaku réznicy
jVéZN -L 1 L) mogg by¢ malejgcymi badZ rosngcymi funkcjami stop bezrobo-
cia

Statystyczna analiza determinantéw przestrzennego zréznicowania stop bez-
robocia

Analizujac wptyw stopy bezrobocia oraz stopy wzrostu gospodarczego na
przyrosty stdp bezrobocia w polskich powiatach autor oszacowat parametry row-
nania, nawigzujacego do zaleznosci (4), postaciZ3:

Aujt = ) —P\Ut-\ + p2CAUt-\ ~iM Info),
gdzie:

u, =——— to stopa bezrobocia w powiecie i w roku t;
Uu+Lu

AIn(7,9 jest stopg wzrostu produkcji sprzedanej przemystu (w cenach statych
z roku 2008) w powiecie i w roku t 24;

dAi— zmienna zerojedynkowa przyjmujaca warto$¢ 1 wowczas, gdy stopa
bezrobocia wzrosta (uit>ult-i), 0 w przeciwnym przypadku;

J? jest stalg interpretowang jako (wyrazony w punktach procentowych)
wzrost stopy bezrobocia, ktory wystapitby przy zerowej stopie bezrobocia w po-
przednim okresie oraz przy zerowej stopie wzrostu produkcji sprzedanej przemy-
stu;

J3\>0 mierzy site oddziatywania stopy bezrobocia na przyrost owej wielkosci
makroekonomicznej wowczas, gdy stopa ta nie rosnie;

4 - (przy czym [O>0) jest wspotczynnikiem, ktory mierzy site wplywu
stopy bezrobocia na wzrost tej stopy wowczas, gdy stopa bezrobocia ro$nie2s;
[>0 opisuje wptyw stopy wzrostu PKB na przyrost stopy bezrobocia.

2 Rzecz jasna z rownania (4) wynika réwniez, ze przyrosty stop bezrobocia w sg réwniez rosnacy-
mi funkcjami stép wzrostu podazy pracy N/ N . Jednak poniewaz w Polsce w rozwazanym
przedziale czasu zmiany podazy pracy byly relatywnie niewielkie, w stosunku do zmian bezrobo-
cia, dlatego tez w prowadzonych dalej rozwazaniach zmienng te pominieto.

23 Alternatywne podejscie do ekonometryczne modelowania zmian stop bezrobocia w powiatach,
oparte na modelach ekonometrii przestrzennej, znalezé mozna w pracy Kopczewskiej (2010).

24 Stope wzrostu produkcji sprzedanej przemystu wykorzystano jako substytut stopy wzrostu PKB,
co wynika stad, iz GUS nie liczy PKB po powiatach.

%5 Taka interpretacja parametru J, - J2 wynika stad, ze zmienna zerojedynkowa dAlw réwnaniu
(5) petni role zmiennej korygujacej oddziatywanie ultA na Au; w zaleznosci od tego, czy Auit>0,
czy tez Auu<0.
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Ponadto réwnanie (5) rozszerzono o efekt dywersyfikacji statej (fixedeffect,
por. np. Pindyck, Rubinfeld (1991, s.223—226)) na poziomie wojewodztw. Wow-
czas moznaje zapisac nastepujaco:

i6

Aui, =fio + X (pdi-~ M'-l +m  awuua- n Infc), (6)

7=2

gdzie dj to zmienne zerojedynkowe przyjmujace wartos¢ 1 wowczas, gdy i-ty
powiat nalezy do j-tego wojewodztwa niebazowego, 0 w pozostatych przypad-
kach, za$ parametry &) modyfikuja statg [ w powiatach wojewodztwa niebazo-
wego w stosunku do powiatow wojewodztwa bazowego.

Parametry réwnan (5—6) oszacowano metodg najmniejszych kwadratow
(MNK). Oszacowane MNK parametry owych réwnan przedstawione sa w tablicy 2.

Z przedstawionych w tablicy 2 oszacowan parametréw réwnan (5—6) wycia-
gna¢ mozna nastepujace wnioski:

W oszacowaniach parametrow réwnania (5) zmienno$ci zmiennych obja-
$niajacych objasniaty zmienno$¢ przyrostow powiatowych stép bezrobo-
ciaw ok. 54,4%, za$ w oszacowaniach parametréw réwnania (6) — tj. po
zastosowaniu procedury dywersyfikacji statej na poziomie wojewddztw
— w ok. 58,7% (por. skorygowane wspdtczynniki determinacji).

W okresach, w ktorych stopy bezrobocia rosty, kazdy kolejny punkt pro-
centowy stopy bezrobocia z roku poprzedniego podnosit przecietnie przy-
rosty stdp bezrobocia o od ok. 0,15 punktu procentowego (rownanie (5))
do ok. 0,18 punktu procentowego (réwnanie (6)).

Z oszacowan parametréw réwnania (5) ptynie wniosek, ze w okresie
spadku stop bezrobocia kazdy kolejny punkt procentowy stop bezrobocia
z roku poprzedniego podnosit spadki owych stop przecietnie o ok. 0,07
punktu procentowego, natomiast oszacowania réwnania (6) sugeruja, iz
kazdy kolejny punkt procentowy owej zmiennej makroekonomicznej ob-
nizat jej spadek o ok. 0,04 punktu procentowego.

Natomiast kazdy kolejny punkt procentowy stopy wzrostu produkcji
sprzedanej przemystu przektadat sie na spadek stop bezrobocia przeciet-
nie o ok. 0,005—0,006 punktu procentowego.

Zaréwno zmienne w\, dAwit4, jak i Aln(7;) oddziatywaty istotnie staty-
stycznie na przyrosty powiatowych stop bezrobocia. Jednak z wartosci
bezwzglednych statystyk t-Studenta wynika, iz oddziatywanie to byto
najsilniejsze w przypadku dAwit\, najstabsze zas przy AIn(T,,).

26 Wojewodztwem bazowym jest wojewddztwo mazowieckie jako najwieksze polskie wojewddz-

two.
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Tablica 2.

Zmienna objasniajaca

Stata

Dolno$laskie
Kujawsko-pomorskie
Lubelskie

Lubuskie

Lddzkie

Matopolskie
Opolskie
Podkarpackie
Podlaskie

Pomorskie

Slaskie
Swietokrzyskie
Warminsko-mazurskie
Wielkopolskie
Zachodniopomorskie
LLki

dAiftitA

Aln(Yif)

R2

Skér. R2

Préba

Liczba obserwacji

Oszacowane parametry réwnan (5—6)

Réwnanie (5)

-0,00944
(-9,549)

-0,0655
(-13,943)
0,217
(51,995)
-0,00552
(-3,149)

0,545
0,544
2003—2008

2274

Réwnanie (6)

-0,00973
(-6,776)
-0,0111
(-6,821)

-0,00624
(-3,537)
0,00187
(1,089)
-0,0117
(-5,591)

-0,00312
(-1,821)

0,000893
(0,503)
-0,00613
(-2,799)
0,00487
(2,878)

0,000330
(0,171)
-0,0137
(-7,488)

-0,00685
(-4,482)
0,00186
(0,901)
-0,0108
(-5,750)
-0,00720
(-4,680)
-0,0146
(-7,842)
-0,0397
(-7,432)

0,217

(54,740)

-0,00497
(-2,969)

0,590

0,587
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Pod oszacowaniami parametréw podano wartosci statystyki t-Studenta. Dolno-

$laskie, kujawsko-pomorskie etc. to zmienne zerojedynkowe dla poszczegdlnych
wojewddztw. R2jest wspotczynnikiem determinacji, za$ skor. R2to skorygowany
wspotczynnik determinacji.

* Znaczna cze$¢ zmiennych zerojedynkowych dla wojewddztw jest istotna
statystycznie, za$ oszacowaniach przy tych zmiennych sg ujemne. Wyni-
ka stad, iz w powiatach owych wojewo6dztw przyrosty stop bezrobocia
byly przecietnie nizsze od tych, ktére notowano w powiatach wojewddz-
twa bazowego-mazowieckiego. Wyjatkiem w tym wzgledzie sg powiaty
wojewddztw lubelskiego, matopolskiego, podlaskiego i Swietokrzyskiego,
w ktorych zmienne zerojedynkowe okazaly sie nieistotne statystycznie
oraz podkarpackiego — dla ktérego zmienna zerojedynkowa okazata sie
istotna, ajej oszacowanie — dodatnie.

Podsumowanie

Prowadzone w pracy rozwazania mozna podsumowaé nastepujaco:

Najnizsze stopy bezrobocia w latach 2002—2008 notowane byly, po pierw-
sze, w powiatach lezgcych w duzych aglomeracjach miejskich (z wyjgtkiem
aglomeracji t6dzkiej) oraz, po drugie, w powiatach grodzkich bedacych stoli-
cami starych wojewodztw.

. Wzglednie niskie stopy bezrobocia wystepowaty réwniez na obszarach wiej-

skich, lezacych gtownie na wschdd od Wisty, gdzie do$¢ niskie bezrobocie

jawne potgczone jest z wysokim bezrobociem ukrytym w rolnictwie.

Najwyzsze stopy bezrobocia rejestrowanego wystepujg za$ na obszarach po-

pegeerowskich, gdzie — jak sie wydaje — bezrobocie ma nadal w znacznej

mierze charakter bezrobocia strukturalnego.

. W okresach spadku bezrobocia, lata 2004—2008, stopy bezrobocia znacznie

szybciej spadaty na ogdt na tych obszarach, na ktdérych uprzednio uksztatto-
waly sie na bardzo wysokim poziomie. Natomiast w roku 2003, kiedy bezro-
bocie w Polsce rosto, stopy bezrobocia nieco szybciej rosty na tych obsza-
rach, na ktérych w 2002 roku byty one wysokie.
Ponadto na przestrzenne zr6znicowanie zmian powiatowych stép bezrobocia
rowniez istotnie statystycznie oddziatywata dynamika produkcji sprzedanej
przemystu (bedaca pewnym substytutem dynamiki rozwoju gospodarczego na
szczeblu lokalnym). Co wiecej, wzrost stop wzrostu produkcji sprzedanej
przemystu zazwyczaj powodowat spadek przyrostow stép bezrobocia w po-
wiatach.
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Wiadystaw WELFE %/

MODELE MAKROEKONOMETRYCZNE
A RACHUNKI NARODOWE

1. Wprowadzenie

Ekonometryczne modelowanie gospodarki narodowej dotyczy ztozonych pro-
cesow ekonomicznych i spotecznych sktadajacych sie na systemy. Ich elementami
sg wyrdznione zbiory wzajemnie powigzanych podmiotéw gospodarczych. Do
nich nalezg rynki — towarowe, pracy i pieniezne — gdzie wyrOznia sie sprze-
dawcow i nabywcow, dokonujacych transakcji wymiennych (wedtug okreslonych
regut), w wyniku ktorych nastepuja przeptywy towarow i ustug oraz ksztattuja sie
ceny, aw $lad za tym przeptywy finansowe. Bedg to zbiory podmiotéw utworzo-
ne ze wzgledu na gtowne funkcje w procesach gospodarczych, a wiec gospodar-
stwa domowe, przedsigbiorstwa, instytucje publiczne, w tym finansowe oraz jed-
nostki zagraniczne. Bedg to wreszcie zbiory podmiotéw utworzone ze wzgledu na
podstawowy rodzaj ich dziatalnosci, np. okreslony sektor lub dziat przemystu lub
tez przemystjako pewna catosc.

Badanie dziatalnosci tak utworzonych zbioréw podmiotéw gospodarczych po-
zwala pozna¢ mechanizmy ich funkcjonowania i wzrostu. Ujecie takie ma pod-
stawowe znaczenie w analizach empirycznych opartych na modelach ekonome-
trycznych. Zwazmy, ze modele gospodarki narodowej byty poczgtkowo budowa-
ne przy respektowaniu gtéwnie zasady rodzajowej klasyfikacji podmiotéw (czy to
w systemach MPS, czy SNA). Ostatnio obserwujemy tendencje do traktowania
jako wiodacego kryterium typu podmiotu gospodarczego z ewentualnym zasto-
sowaniem rodzaju dziatalno$ci w drugiej kolejnosci.

2. Klasyfikacje gospodarki narodowej a rachunki narodowe

Klasyfikacja podmiotéw uczestniczacych w dziatalnosci gospodarczej bierze
zwykle za punkt wyjscia obowigzujace w statystyce spoteczno-gospodarczej kry-
teria i rozwigzania.

Dla zachowania spdjnosci podstawe wspomnianych klasyfikacji i uje¢ stanowi
jednolity system rachunkowos$ci. W skali szerszej niz przedsiebiorstwo postano-
wiono kierowa¢ sie zasadami rachunkowo$ci narodowej. W bytych krajach
0 gospodarce centralnie planowanej stosowano do konca lat osiemdziesigtych
system bilanséw gospodarki narodowej oparty na koncepcji produktu materialne-2

27 Uniwersytet + 6dzki
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go brutto (ang. Materiat Product System — MPS). Poczawszy od lat dziewigé-
dziesigtych jest uzywany powszechnie, przyjety na Swiecie system rachunkow
narodowych (ang. System of National Accounts — SNA), powstaly w wyniku
pionierskich prac R. Stone’a. W systemach tych poszczeg6ine podmioty gospo-
darcze klasyfikuje sie wedtug rodzajow ich przewazajacej dziatalnosci, przy czym
jednostka jest na og6t przedsiebiorstwo (czesto prowadzace kilka rodzajow dzia-
falnosci), rzadziej zaktad, bedacy wyodrebniong technologicznie jednostka o jed-
nolitym profilu dziatalnosci. System ten zostat w ostatnich latach poszerzony
o rachunki obejmujace procesy spoteczno-demograficzne. Przyjeto sie ujmowanie
tych proceséw w formie macierzy przeptywow; stad ogdlnie wywodzi si¢ nazwa
macierzy rachunkowosci spotecznej (SAM)28.

Do roku 1993 obowigzywata w Polsce klasyfikacja gospodarki narodowej we-
dtug dziatow (przemyst, budownictwo, rolnictwo itd.) oraz gatezi. Od roku 1994
zaczeta obowiazywaé klasyfikacja oparta na zasadach stosowanych w Unii Euro-
pejskiej. Wprowadzono w niej nowe nazewnictwo, dzielgc gospodarke na sekcje,
te na dziaty a nastepnie grupy.

We wczesnych modelach gospodarki narodowej przyjmowano za podstawe
klasyfikacje rodzajowe, nawiazujace do rozwigzan SNA. Miaty charakter makro-
ekonomiczny. | tak, w modelach tych zwanych modelami gtéwnego nurtu naj-
ogélniej biorgc wyrdznia sie procesy (przeptywy) realne ifinansowe oraz taczace
je procesy ksztattowania cen (w szerokim rozumieniu).

Procesy realne obejmuja:
» procesy wytwarzania produktu krajowego brutto (PKB)
— wytwarzanie débr i ustug,
— zatrudnienie i site robocza,
— majatek trwaly ijego odnawianie,
» procesy podziatu i wykorzystania PKB, w wyniku ktdrych powstaje popyt
finalny:
— eksport oraz import towardw i ustug,
— spozycie indywidualne,
— spozycie zbiorowe,
— inwestycje w Srodki trwate i przyrost zapasow.

Procesy finansowe obejmuja:

» transakcje biezace:
— przychody lub dochody podmiotéw gospodarczych,
— rozchody (wydatki, koszty uzyskania),
— nadwyzke lub straty (deficyt),

2 Szczeg6towy opis tych systemdw rachunkowosci, jak rowniez macierzy SAM znajdzie Czytelnik
w pracy Tomaszewicz (1994), rozdz. 1i 2 oraz Zienkowskiego (2001), rozdz. 7. Por. tez wcze-
$niejsze publikacje: Okélski, Timofiejuk (1978), Klein, Welfe, Welfe (1999).
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» transakcje majgtkowe:
— aktywa podmiotdw gospodarczych i ich zmiany,
— pasywa i ich zmiany,
— saldo transakcji majatkowych (ze wzgledu na ograniczono$¢ informacji
modelowanie transakcji majgtkowych jest dotad stabo rozwiniete),

» ksztaltowanie sie ptac oraz cen, wliczajac w to kursy walutowe i stopy
procentowe.

Poszczeg6lne rodzaje przeptywow finansowych sa na og6t specyficzne dla
roznych typow podmiotdw gospodarczych. Stad tez sg odrebnie modelowane dla
wyrdznionych sektoréw instytucjonalnych29.

Modele, w ktérych przyjeto powyzszg klasyfikacje moga byc¢jednosektorowe,
jesli nie wyrdzniono rodzajow dziatalno$ci, badz wielosektorowe, jesli taki po-
dziat wprowadzono. W tym drugim przypadku liczba cztondw podziatu (i odpo-
wiednio réwnan) moze siega¢ kilkuset, jesli nie Kilku tysiecy pozycji. Tak na
przyktad w modelu Cambridge Econometrics dla W.Brytanii wyrézniono 39 gate-
zi, za$ ponad 5000 réwnan. W modelu DRI-Wharton dla St.Zjednoczonych A.P.
wystepuje ponad 1200 réwnan. Dla celéw analitycznych w modelach wielosekto-
rowych {aczy sie rodzaje dziatalnosci w grupy o charakterze specjalnym np. od-
znaczajace sie wysokim, srednim i niskim poziomem technicznym etc.

W ujeciach, w ktorych jako decydujace przyjeto kryteria mikroekonomiczne
wyrdznia sie gospodarstwa domowe, przedsiebiorstwa oraz sektor publiczny
i zagranice. Grupowanie dziatalnosci jednostek nalezacych do wyr6znionych
sektoréw nie ma charakteru instytucjonalnego i zalezy w pewnej mierze od teore-
tycznych podstaw, na ktérych opierajg je autorzy postulujacy optymalizacje za-
chowan podmiotéw gospodarczych.

W charakterze przykfadu takiej klasyfikacji podamy grupowanie dziatalnosci
przyjete w modelu Fair’a (2004).

Gospodarstwa domowe

— konsumpcja

— inwestycje mieszkaniowe

— podaz sity roboczej

— aktywa finansowe (czesto wyodrebniane w sektorze przeptywdw finanso-

wych).

Przedsiebiorstwa

— ceny produktu

— produkcja

— $rodki trwate i inwestycje w Srodki trwate

— zatrudnienie w godzinach i liczba pracownikow

— wynagrodzenie w sektorze przedsiebiorstw.

Ewentualna dalsza dezagregacja nastepuje zwykle przez zastosowanie kryte-
rium rodzaju dziatalnosci, np. zostaje wyrdzniona konsumpcja débr trwatych,

2 Por. Klein (i Welfe) (1982) oraz Klein, Welfe, Welfe (1999).
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nietrwatych, ustug itp. lub produkcja przemystu wydobywczego, przetwérczego
itd.

Przeptywy finansowe (dezagregacjajak w przypadku poprzednim).

W pewnym zakresie odmienny punkt wyjscia jest przyjmowany, gdy podstawa
klasyfikacji sg wyrozniane rynki:

— towarow i ustug

— pracy

— pieniezne.

Dalszy podziat rynkéw jest dokonywany zgodnie ze specyficznymi klasyfika-
cjami. Oparte na tej klasyfikacji modele objasniajg popyt od strony potencjalnych
nabywcow, podaz ze strony potencjalnych sprzedawcow, a w konsekwencji do-
konywane transakcje, w powigzaniu z cenami i innymi charakterystykami procesu
wymiany. £3czg one wiec w pewng cato$¢ submodele opisujace zachowanie sie
na rynku wyroznionych podmiotéw gospodarczych. W nastepstwie takiego uj-
mowania zjawisk w skali catej gospodarki powstaty w latach osiemdziesigtych
tzw. empiryczne modele réwnowagi ogdlnej (ang. Computable General Equili-
brium — CGE)30.

Klasyfikacje powyzsze uleglty w latach p6zniejszych rozbudowie w modelach,
w ktorych nastgpita dynamizacja powigzan, tj. w dynamicznych, stochastycznych
modelach réwnowagi ogolnej (DSGE). W szczegdlnosci, w charakterystyce
strumieni débr wyraznie wyodrebniono dobra produkcji krajowej oraz pochodza-
ce z importu, wprowadzajgc nastepnie ich fgczng charakterystyke przez utworze-
nie sektora obrotow (handlu wewnetrznego) mylnie zwanego sektorem produkcji
daébr finalnych w odréznieniu od sektora produkcji débr posrednich- obejmujace-
go proces wytwarzania produkcji krajowe;j.

Szczegolny charakter majg klasyfikacje, w ktorych wyodrebnia si¢ dziaty
uczestniczgce w wymianie miedzynarodowej (tradable sectors) oraz dziaty pracu-
jace gtownie na potrzeby wewnetrzne. Ma on znaczenie w analizach procesow
inflacyjnych.

3. Ekonometryczne modele gospodarki narodowej. Podstawowe ich rodzaje

Ekonometryczne modele gospodarki narodowej sg tg klasg modeli ekonome-
trycznych, ktéra rozwineta sie najbardziej. Ma to naturalne wytlumaczenie. Do
niedawna gospodarki poszczeg6lnych krajow dziataty we wzglednej izolacji od
reszty Swiata, funkcjonowata odrebna narodowa polityka gospodarcza i w tej skali
byta prowadzona ujednolicona statystyka spoteczno-gospodarcza.

W ramach tych modeli mogg by¢ dokonywane nie tylko makroekonomiczne
analizy, ale takze analizy sektorowe, analizy poszczegdlnych rynkéw, wyrdznio-
nych procesow finansowych etc. Brak systematycznych danych spowodowat, iz
budowa modeli regionalnych (wewnatrz poszczegdlnych krajow) byta ograniczo-

D Proby konstrukeji takich modeli dla Polski zostaty przedstawione w pracach W. Ortowskiego
(1991), Z. Zotkiewskiego (1995), por. tez Ginsburgh, Keyzer (1997).
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na. Natomiast ro$nie znaczenie modeli ponadregionalnych o czym $wiadczy ich
burzliwy rozwoj w ostatnim 20-leciu. Dotyczy to w szczegdlnosci modeli gospo-
darki $wiatowej, ktére obejmuja zwykte poszczegdline modele rozwinietych kra-
jow Swiata, uzupetniajac ich liste modelami zbudowanymi dla regiondéw (reszty
Swiata)3L

Szczego6lng klase modeli, obejmujacych przede wszystkim przeptywy miedzy-
gateziowe i miedzysektorowe, stanowig modele typu input-output. taczenie ich z
submodelami ekonometrycznymi, stuzacymi do objasniania proceséw tworzenia
dochoddéw i popytu finalnego, z jednej strony, i generowania czynnikéw produk-
cji — z drugiej, prowadzi do zintegrowanych modeli gospodarki narodowej (por.
Tomaszewicz (1994)).

Modele gospodarki narodowej mogg by¢ konstruowane z uwzglednieniem al-
ternatywnych zatozen dotyczacych podstawowych mechanizméw gospodar-
czych, definiujgcych specyficzne rezimy (systemy) ekonomiczne (ang. economic
regimes). Pierwszg grupe stanowig systemy, w ktorych procesy dostosowania
popytu i podazy débr oraz czynnikéw produkcji dokonujg sie gtdwnie za posred-
nictwem cen (i plac) oraz sg efektywne — nazywane modelami gospodarki
w petni zrdwnowazonej. Nalezg do nich wspomniane wyzej empiryczne modele
rownowagi ogolnej (CGE). W czystej postaci modele te na og6t nie wystepuja ze
wzgledu na raczej rzadkie wystepowanie wylgcznie rynkowych (tj. cenowych)
dostosowan i niepetng ich efektywnosé.

Mamy w przypadku tych modeli nastepujacy ukad réwnan:

— réwnanie popytu yf :

yd=d{p,.4 (la)
— réwnanie podazy y * :
y* =s(pn..) (1b)

— tozsamos¢ zaktadajaca zréwnanie popytu i podazy:

(Ic)

gdziey, oznacza realizacje.
Rozwigzaniem ukfadu powyzszych trzech réwnan jest cena zrownujaca popyt

z podazg (ang. market clearing price)pt :

Pt = P\- (1d)

Alternatywa dla tej klasy sg modele, w ktérych wspomniane dostosowania ma-
ja gtdéwnie charakter iloSciowy. Polegajg one na zmianach zapasow i rezerw albo

3L Por. Whitley (1994) oraz Klein, Welfe, Welfe (1999), gdzie opisano model gospodarki $wiatowej
Project LINK.
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tez na zmianach stopnia wykorzystania mocy produkcyjnych i czasu pracy za-
trudnionych lub na zmianach wielkosci importu i eksportu. Oznacza to, ze dosto-
sowania cenowe jesli wystepujg to z opdznieniem, albo majg mate znaczenie (nie
znaczy to, iz ceny sg state, ale ze ich zmiany sg gtéwnie powodowane przez
zmiany kosztow jednostkowych). Sg to modele nieréwnowagi3. Nierdwnowaga
ta moze miec r6zne oblicza i wystepowac na réznych rynkach.

Nalezy wyrdzni¢ przede wszystkim modele z nadwyzkowg podazg czynni-
kéw produkcji, tzn. niepetnym wykorzystaniem potencjatu produkcyjnego i bez-
robociem, oraz ewentualnie nadwyzkowg podazg towaréw i ustug. W tych wa-
runkach mozna zwykle przyja¢, iz podaz dostosowuje sie do (ograniczonego)
popytu, stad modele te nazywa sie zorientowanymi popytowe lub zdeterminowa-
nymi przez popyt (ang. demand driven lub demand determined). Mamy wowczas:

dla Yo >yt =>Y] -> ytoraz yf =yt, (2a)
przy czym ys —y tl = y* - yt okresla nadwyzkowg podaz.

Jezeli podaz czynnikéw produkcji (wzglednie towarow i ustug lub rezerw de-
wizowych) jest ograniczona, méwimy o modelach z nadwyzkowym popytem lub
modelach dla gospodarki niedoboréw. Poniewaz w takiej sytuacji w transakcjach
realizuje sie podaz, sg to modele zorientowane podazowo lub zdeterminowane
przezpodaz (ang. supply constrained lub supply determined).

Mozna to zapisac:

dla ys <yf =y, =yr (2b)
przy czym yi - ys =yt - yt okresla popyt nadwyzkowy

W takim schematycznym ujeciu przyjmuje sie zatem, ze realizacja nastepuje
zgodnie z zasadg minimum:

yt=min(yf,y\) 3)

W rzeczywistosci dostosowania ilosciowe i cenowe wystepuja jednoczesnie,
jednakze z niejednakowa sitg. Efektywno$¢ tych dostosowan, zwiaszcza krotko-
okresowa, jest zazwyczaj r6zna na poszczeg6lnych rynkach. | tak, przyjmuje sie
czesto, iz sg one efektywne na rynkach towaréw i ustug, tzn. zréwnuje sie tam
popyt z podazg. Wynika to na og6t z przyjecia zatozenia, ze w przypadku wol-
nych mocy produkcyjnych, bezrobocia i dostatecznych rezerw dewizowych do-
stosowania podazy, bedace rezultatem wzrostu popytu, moga nastepowac w krot-
kim czasie, nie pociggajac za sobg znacznych zmian cen (nie dotyczy to débr3

2 Modele te rozwinieto na szerokg skale w krajach o gospodarce rynkowej, analizujac gtéwnie
problemy modelowania bezrobocia. Por. Barro, Grossman (1971), Malinvaud (1977) oraz Welfe
(1992), podrozdz. 2.6 i 3.3.
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0 sztywnej podazy, np. ptodéw rolnych). Jezeli wiec takiemu stanowi rzeczy to-
warzyszy niepetne wykorzystanie mocy produkcyjnych i chroniczne bezrobocie,
mamy wowczas model opisujacy rezim bezrobocia keynesowskiego:

X;>Xf =X, oraz N; >Nf =N, 1 K$>K? =K,, 4)

gdzie:

X, — produkcja (PKB),
N t— zatrudnienie,
Kt— majatek trwaty.

Wsrdd sytuacii, ktore odznaczajg si¢ wystepowaniem nadwyzkowego (nieza-
spokojonego) popytu na dobra i ustugi, wyroznia sie na ogdt nastepujace dwa
rezimy. W rezimie bezrobocia klasycznego przyjmuje sie, ze ze wzgledu na nie-
dostateczng optacalnos¢ produkcji przedsiebiorcy nie decydujg sie na wytwarza-
nie débr w ilosciach zaspokajajacych popyt. To jednocze$nie pocigga za sobg
ograniczenia dotyczace popytu na site roboczg i bezrobocia. Mamy wowczas:

x; <X? =X; =X,o0raz N; >Nf =N, inaogét KJ >Kf =K, (5

Natomiast bardziej typowa dla gospodarki niedoboréw jest sytuacja nazywana
rezimem tlumionej inflacji33 Polega ona na tym, ze niedostateczna podaz towa-
row i ustug taczy sie z niedoborem jednego z czynnikéw produkcji. Jesli dotyczy
to niedoboru sity roboczej, to wystepuje popyt nadwyzkowy na obu rynkach—
towardéw i pracy:

X; <xf =>x; =w, oraz n; <Nf =n; =n,. (6)

W gospodarce niedoboréw mozna wyr6zni¢ takze i inne zrodka niedostatecz-
nej podazy, a mianowicie ograniczone rozmiary aparatu produkcyjnego (K) lub
niedobdr energii albo materiatdw, co w makroskali sprowadza sie do ograniczen
dewizowych (w finansowaniu importu zaopatrzeniowego (MZ)). Byio to charak-

terystyczne dla krajow z gospodarka centralnie planowang. W poczatkowych
modelach dla krajéw rozwijajacych sie przyjmowano, ze realizuje sie popyt za-
granicy, natomiast dostawy na rynek krajowy sg rezydualne, gtdwnie ze wzgledu
na niedob6r mocy produkcyjnych.

Wystepowanie w czystej postaci wymienionych reziméw jest raczej zjawi-
skiem rzadkim i stad wynika potrzeba rozpatrywania modeli mieszanych, dopusz-
czajacych wspotwystepowanie roznych rezimow.

4. Stylizowana struktura modeli gospodarki narodowej

Modele gospodarki narodowej majg strukture, ktora podlegata wielu zmianom
na przestrzeni ostatniego potwiecza. Sprobujemy przedstawic jg w sposob uprosz-

3B Akcentuje sie tutaj brak dostosowan cenowych wynikajacych z administracyjnej kontroli cen, nie
za$ niecheci uczestnikéw rynku do dokonywania zmian cen. Zastrzezenia dotyczace terminu w
odniesieniu do opisu gospodarek centralnie planowanych zawarto w pracy Welfe (1992).
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czony, pokazujgc stylizowang jej wersje (skeleton system)34. Rozpoczniemy od
charakterystyki struktury przyjmowanej w makroekonometrycznych modelach
przewazajgcych w latach 80-tych ub. stulecia, w ktérych to podstawa uporzadko-
wania rownan byly kryteria rodzaju dziatalnosci.

Rozpoczniemy od podstawowej tozsamosci definiujacej PKB (Xr):

X,=C,+G,+J,+(EI-M ). (7

Podstawowe relacje behawioralne i technologiczne sg nastepujace:
funkcja konsumpcji:

C,=c(Y,,r,,C,_)), (8)
funkcja inwestycji:
J, =X, r, KLY 9
funkcja eksportu:
e, =Awt,p:ip,eX (10)
funkcja importu:
Mt =m{xt,PIIP;, MIX), (n)
funkcja zatrudnienia:
N, =n(X,,N,_)), (12)
rownanie cen producenta:
P, = p{w,NtlX,,p”), (13)
rownanie pfac przecietnych:
Wt =w(unp,\ (14)

réwnanie aktywnosci zawodowej:

W 'L, =n(ut,wtlpt), (15)
rownanie popytu na pienigdz:

Mf =m{Yt,p,,rt), (16)

gdzie:
zmienne endogeniczne
Ct — konsumpcja gospodarstw domowych (ceny stale),

Et — eksport (ceny state),

3 Por. Klein (1999) oraz Whitley (1994).
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J, — inwestycje brutto (ceny state),

Kt — srodki trwate na koniec okresu (ceny state),

Mt — import (ceny stale),

Nt — zatrudnienie,

N § — podaz sity roboczej,

pt — ceny producenta,

ur — stopa bezrobocia, w, = (jV,v- /V,)/ N*,

wt — ptace przecietne nominalne,

Yt — realne dochody osobiste gospodarstw domowych,
Zmienne egzogeniczne:

G, — realne wydatki instytucji publicznych (spozycie zbiorowe),
Lt — liczba ludnosci,

WTt — wolumen handlu $wiatowego,

2" — ceny Swiatowe,

p™ — ceny importu.

Poszczeg6linym réwnaniom zostang poswiecone krotkie komentarze. Gtowne
modyfikacje rdwnan, jakie miaty miejsce w latach nastepnych zostang przedsta-
wione w dalszym ciagu.

Funkcja konsumpcji (8) ma orientacje keynesowsks, uzalezniajgc poziom kon-
sumpcji gtownie od realnych dochodéw osobistych. Stopa procentowa objasnia
wahania w konsumpcji wynikajgce z wahan oszczednosci. Wprowadzenie opdz-
nionej konsumpcji wynika z przekonania o wystepowaniu inercji (przyzwycza-
jen), moze takze by¢ interpretowane jako charakterystyka nastepstw wystepowa-
nia rozktadu opdznien, gdy chodzi o dochody do dyspozycji.

Funkcja inwestycji (9) reprezentuje pewna odmiane funkcji zmiennego akcele-
ratora. Mianowicie, pozadane rozmiary srodkoéw trwatych K* mogg by¢ przed-

stawione jako funkcja rozmiaréw produkcji [Xt) i stopy procentowej (rt):
(18)

za$ przyrost srodkow trwatych jako proporcjonalny do roznicy miedzy poza-
danym a faktycznym poziomem srodkéw trwatych:

(19)
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Stad inwestycje bytyby réwne sumie przyrostu Srodkéw trwatych i deprecjaciji
Srodkow trwatych D, =d,K1 }:

Jt =AKt +Dt =i(Xt,rt,K, 1)

Popyt inwestycji publicznych jest w uproszczonym modelu egzogeniczny.

Réwnania handlu zagranicznego majg standartowg postac. Eksport zalezy od
popytu Swiatowego, gdy import od globalnego popytu krajowego. W obu przy-
padkach istotna role odgrywajg relatywne ceny.

Funkcja zatrudnienia byta na og6t otrzymywana z odwrocenia funkcji produk-
cji. Istotng role odgrywaty op6znienia w dostosowaniach zatrudnienia do zmian w
rozmiarach produkcji. Podaz sity roboczej byta okreslana z iloczynu liczby ludno-
$ci przez wspotczynnik aktywnos$ci zawodowej, na ktory wptyw miata sytuacja na
rynku pracy (stopa bezrobocia) oraz atrakcyjnos$¢ poszukiwanej pracy (realne
wynagrodzenia). Stopa bezrobocia byfa ustalana rezydualnie.

Ceny producenta zalezaty od kosztow jednostkowych reprezentowanych przez
koszty pracy oraz ceny importu, za$ wynagrodzenia od stopy inflacji i stopy bez-
robocia.

Przeptywy finansowe reprezentuje rownanie objasniajgce popyt na pienigdz,
zalezny od dochoddw realnych oraz cen i stopy procentowej. Dla charakterystyki
pozostatych elementéw przeptywow finansowych, w tym dochodéw i wydatkow
budzetu panstwa byty specyfikowane odpowiednie tozsamosci.

Przedstawiony tu system réwnan zawiera wszystkie gtéwne sprzezenia zwrot-
ne, charakterystyczne dla makromodeli. Pobudzenie realnych dochodéw do dys-
pozycji pocigga za sobg odpowiedni przyrost PKB, ten za$ przyrost zatrudnienia
(z opdznieniem) i przy zadanej ptacy przyrost dochodéw do dyspozycji. Mnoznik
konsumpcyjny wynika zatem z relacji:

AYt -* AC, -> AX, -» ANt -» AVt

W modelach tych wystepuje takze akcelerator, co znajduje wyraz w nastepujg-
cym ciagu relacji:

AJ, ->AAf, ->A/,,

Mamy takze mnoznik wystepujacy w imporcie:

AX,M"AM ,MAXtL,
Wreszcie dane jest sprzezenie inflacyjne:
Ap, —=Awt —Ap,
Wystepowanie powyzszych relacji umozliwito dokonywanie licznych analiz
symulacyjnych dotyczacych spodziewanych efektow polityki gospodarczej, po-
przedzanych analizami mnoznikowymi.
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5. Dynamizacja modeli. Racjonalne oczekiwania. Dtugi i krotki okres

Wraz z uptywem czasu wystepowaty nowe tendencije, gdy chodzi o specyfika-
cje rownan makromodeli. Przedstawiamy je w daleko idacym skrdcie.

Na przetomie lat tych i 80-tych ubiegtego stulecia zwr6cono uwage na celo-
wos¢ uporzadkowania technik wprowadzania opoznief do poszczegdlnych row-
nan modeli. Zgodnie z metodologia LSE Hendry zaproponowat, by w réwnaniach
testowaé istotnos¢ opdznien, rozpoczynajac od mozliwie najdtuzszych (top-
down), (por. Hendry (1995)).

Uwzglednienie oczekiwan podmiotdw gospodarczych miato dtuzsza historie.
Juz we wczesnych modelach gospodarki amerykanskiej wystapity przypadki, gdy
przewidywania, oparte na systematycznym ankietowaniu gospodarstw domowych
i przedsiebiorstw byty wprowadzane do niektorych rownan tych modeli.

Dopiero na przetomie lat 80-tych i 90-tych ub. stulecie w wyniku tzw. krytyki
Lucasa nabraty mocy tendencje do uwzgledniania w specyfikacji rownan przewi-
dywan podmiotéw gospodarczych, w tym opartych na przewidywaniach racjonal-
nych. Wprowadzono mianowicie oszacowania przewidywarn oparte na wykorzy-
staniu rdwnan funkcjonujacych modeli. Dotyczyto to gtéwnie cen, oprocentowa-
nia, ptac a takze kurséw walutowych. Jednakze w niektorych tylko modelach
przyjeto, ze przewidywania te sg racjonalne (modele te czesto akcentujg ten fakt
w nazwie modelu). W wielu innych uznano, iz podmioty gospodarcze (zwlaszcza
drobne) nie dysponujg odpowiednig wiedzg pozwalajgcg na przewidywania od-
powiadajgce rezultatom otrzymywanym na podstawie teoretycznych modeli.

W latach 80-tych zwr6cono uwage, iz w wielu dziedzinach (poczawszy od mo-
delowania konsumpcji) wystepuja pewne charakterystyki (relacje), ktére w dtugich
okresach odznaczajg sie stabilno$cig. Zaproponowano wiec, by réwnania tak budo-
wac, by mozna bylo wyodrebni¢ relacje dtugookresowe (réwnowagi) od relacji
wyrazajacych krotkookresowe dostosowania, prowadzace do osiggania stanéw

réwnowagi (steady State). Wygodnym narzedziem stato sie odpowiednie prze-
ksztatcenie rownania z opdznieniami, ktore to zostato nazwane modelem z korektg
btedem (error correction model ECM).

Mozna je zapisa¢ w nastepujacej, standardowej formie:

(20)

(21)

Gdzie * oznacza relacje dtugookresowg za$ zmienne wyrazajg poziomy lub
logarytmy.

Powyzszy sposob specyfikacji ulegt upowszechnieniu w latach 90-tych, gdy
okazato sie, iz ma mocne podstawy teoretyczno-statystyczne nawigzujgce do teo-
rii kointegracji, uwzgledniajac, iz szeregi statystyczne sg na og6t niestacjonarne.

106



6. Mikroekonomiczne podstawy specyfikacji

Na przetomie lat 80-tych i 90-tych zwrécono uwage na konieczno$¢ uwzgled-
nienia mikroekonomicznych podstaw specyfikacji rownan. Korzystajac z neokla-
sycznej teorii przyjeto, iz dziatalno$¢ gospodarstw domowych i przedsiebiorstw
powinna by¢ opisywana przy zatozeniu, ze podmioty te maksymalizujg preferen-
cje, gospodarstwa domowe — uzyteczno$é, przedsiebiorstwa — zyski (lub mini-
malizujg koszty) w warunkach niedoskonatej konkurencji. W wyniku maksymali-
zacji uzytecznosci otrzymuje sie funkcje popytu konsumpcyjnego i inwestycyjne-
go (inwestycje mieszkaniowe) oraz podazy pracy gospodarstw domowych. Roz-
wigzanie zadania maksymalizacji zysku przedsiebiorstw pozwala otrzymaé row-
nania popytu na czynniki produkcji, rbwnania cen i plac.

Budowa réwnan rozni sie o tyle od wczesniej przedstawionych, ze (poza
wprowadzeniem oczekiwan) istotng role odgrywajg obok strumieni zasoby, kté-
rymi dysponujg podmioty gospodarcze. W szczeg6lnosci zgodnie z koncepcja
permanentnego dochodu Friedmana do funkcji popytu konsumpcyjnego (8)
wprowadzono zmienng objasniajgcg zasoby gospodarstw domowych (poczatkowo

finansowe, a nastepnie rzeczowe-nieruchomosci Vt). W po6zniejszych za$ latach

zgodnie z koncepcja dtugosci zycia (long-life) wprowadzono oczekiwane docho-
dy z przysztych okresdw, zwane osobistymi realnymi zasobami H t (human weal-
th).

Specyfikacja popytu na czynniki produkcji uwzglednita efekty substytucji pra-
cy przez maszyny i urzadzenia. W funkcji inwestycji (9) wprowadzono jako
zmienng objasniajacg koszty uzyskania inwestycji (ktérych skfadnikiem pozosta-
wala stopa procentowa), co pozwolito na wyznaczenie spodziewanych korzysci
(zyskéw) z inwestycji. W poOzniejszych latach zwrdcono uwage na celowo$¢
uwzglednienia kosztow instalacji (przekuwania) srodkow trwatych, pociggajacych
za sobg opOznienia w procesie inwestycyjnym. Podjeto tez probe wykorzystania
koncepcji q Tobina.

Z kolei, w funkgcji zatrudnienia (12) uwzgledniono jako zmienng objasniajacq
wysokos$¢ realnych wynagrodzeri obok lub zamiennie z relacjami ptac i kosztow
wypozyczenia Srodkow trwatych.

7. Modelowanie podazy

W przedstawionych wyzej charakterystykach réwnan strukturalnych przyj-
mowano, iz popyt na dobra i ustugi oraz na czynniki produkcji realizuje sie
w transakcjach rynkowych. Przeto mozna przyjaé, iz podaz towardw i ustug oraz
czynnikéw produkcji dostosowuje sie do popytu, stad w modelach tych nie wy-
stepujg explicite funkcje podazy. Wyjatkiem jest rynek pracy, gdzie podaz sity
roboczej jest wyznaczana z odrebnego réwnania, co pozwala na oszacowania
stopy bezrobocia, bedacej wyrazem nieréwnowagi na tym rynku.

Dos$¢ wczesnie zwrocono uwage na mozliwos¢ wystagpienia niezrownowazenia
na rynkach towaréw i ustug o charakterze przejsciowym (frykcyjnym), ktére mo-
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ga by¢ eliminowane przez dostosowania zapaséw (stad w nielicznych modelach
oddzielne réwnania zmian zapaséw wyrobow gotowych) lub dostosowania
w eksporcie, wzglednie w imporcie. Te ostatnie wymagajg uzycia charakterystyk
potencjalnej luki popytowej, majacych tez istotne znaczenie w ksztattowaniu cen
producenta.

Charakterystyki te moga by¢ budowane w rozmaity sposob. Odwotamy sie tu

do wskaznikéw stopnia wykorzystania potencjatu produkcyjnego w x t . Moga by¢

one wyznaczane na podstawie danych ankietowych lub w drodze analizy odchy-
len od trendu produkcji. Mocne teoretyczne podstawy maja wskazniki otrzymy-

wane z relacji efektywnej produkcji X t do produkcji potencjalnej X,p.
wx, =Xt/X,p (22)

Produkcje potencjalng otrzymuje sie zazwyczaj z funkcji produkcji. Dla usta-
lenia uwagi zatozymy, iz przyjeto (najczesciej uzywang) funkcje Cobb-Douglasa
za statymi efektami skali:

X? =BA,K?NIl-a)ed (23)

gdzie At — fgczna produktywno$¢ czynnikéw produkcji wyjasniajaca efekty
postepu technicznego, a — elastyczno$¢ wzgledem Srodkow trwatych, £t —

skiadnik losowy.

Funkcje produkcji wystepowaty explicite w niektérych tylko modelach rocz-
nych, przy czym efekty postepu technicznego byty egzogeniczne (reprezentowane
przez trend wyktadniczy). Dopiero rozwdj teorii endogenicznego wzrostu dopro-
wadzit do wprowadzenia specyfikacji, w ktdrej produktywno$¢ czynnikéw pro-
dukcji zendogenizowano, uzalezniajac jej wzrost od wzrostu kapitatu wiedzy,
reprezentowanego przez kapitat ludzki i skumulowane naktady na B+R krajowe
i zagraniczne (Welfe (1997)). Funkcje te wykorzystywano dopiero w modelach
konstruowanych w XXI w., zwlaszcza w modelach budowanych dla dtugiego
okresu. Przyktadem takiego modelu jednosektorowego jest model W8D-2007 dla
Polski (Welfe (2009)), za$ wielosektorowego - model dla USA (Jorgenson
i in. (2003)), w ktorym to w analizie efektow wzrostu kapitatu ludzkiego skorzy-
stano z daleko idacej dezagregacji zatrudnionych wedtug poziomu wyksztatcenia,
pici, wieku, etc.

Specyfikacja odrebnych réwnan objasniajacych podaz towar6éw i ustug wyste-
powata jedynie w empirycznych modelach rownowagi ogélnej, gdy poszukiwano
zmian cen réwnowazacych popyt i podaz lub w modelach o orientacji podazowej,
gdzie przyjmowano, ze realizuje sie podaz towardw, a na rynku wystepuje popyt
nadwyzkowy. Modele o orientacji podazowej byly powszechnie budowane
w krajach z gospodarkg centralnie planowang i we wczesnych fazach rozwoju
krajow rozwijajgcych sie. Podstawowe znaczenie w tych modelach miaty funkcje
produkcji przemystu i rolnictwa, generujgce podaz produktow. Jej alokacja,
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uwzgledniajac import byta opisana przez funkcje podazy kierowanej do wyrdz-
nionych grup odbiorcow. Zazwyczaj popyt zagranicy realizowat sie¢ w eksporcie
natomiast popyt konsumpcyjny, zwiaszcza inwestycyjny podlegat racjonowaniu.

Wystepowanie chronicznego bezrobocia w krajach rozwinigtych stato sie zro-
dtem licznych analiz podejmowanych z pozycji modeli nieréwnowagi (Barro,
Grossman (1971)). W ramach tych modeli budowano zaréwno funkcje popytu,
jak i podazy, zaleznej od Srodkoéw trwatych i zatrudnienia, rozstrzygajagc w sposob
empiryczny, ktéry z alternatywnych rezimoéw realizowat sie w gospodarce (Dreze
i in. (1990)). Modele te zostaty uogdlnione na kraje z gospodarka centralnie pla-
nowana, zwkaszcza w okresie wystepowania chronicznych niedoboréw na ryn-
kach dobr i ustug (Davis, Charemza, (1989), Welfe (1992)). W latach 90-tych i
pozniejszych, gdy przewage zyskaty rezimy z ograniczeniami popytu w modelach
nierbwnowagi pozostaty w sektorze podazy funkcje produkcji, generujace poten-
cjat produkcyjny.

W modelach o orientacji popytowej wsrdd rownan opisujgcych sektor przed-
siebiorstw podstawowa role odgrywaty réwnania ptac i cen. W modelach funk-
cjonujacych w Wielkiej Brytanii istotng role odegraty prace Layarda i Nickella
(1985), akcentujace role proceséw negocjacyjnych w ksztattowaniu sie ptac.
Przesuneto to punkt ciezkosci na analize zmian zachodzacych w ptacach realnych
pod wptywem skali bezrobocia w krotkich okresach i wydajnosci pracy w dtugich
okresach. Uwzgledniajac role ptac w ksztattowaniu sie cen w warunkach niedo-
skonatego rynku, sformutowano koncepcije stopy inflacji nie pociggajacej za sobg
wzrostu stopy bezrobocia (NAIRU), jako alternatywy neoklasycznej koncepcji
naturalnej stopy bezrobocia.

W latach 80-tych zwrécono uwage, iz w ksztattowaniu cen nie mniejszg role
(obok kosztéw) odgrywajg napiecia rynkowe. Sg one reprezentowane przez roznie
definiowane charakterystyki stopnia wykorzystania potencjatu produkcyjnego
wxt. Stad zmienna ta pojawia sie w réwnaniach cen producenta w wiekszosci

modeli. Wystepuje takze w réwnaniach importu oraz eksportu, modyfikujac wiel-
kosci importu (eksportu) w przypadku napie¢ rynkowych, wywotywanych gtow-
nie przez nieoczekiwane zmiany popytu.

Wreszcie, relaksacja przeptywéw finansowych w skali miedzynarodowej i po-
faczone z nig odchodzenie od kontroli kurséw walutowych pociagnety za sobg
prace zmierzajgce do ich endogenizacji. Wiodace znaczenie zyskata koncepcja, w
ktorej kurs oparty na relacjach cen porownywanych walut (PPP) jest modyfiko-
wany przez zmiany w relacjach stép procentowych (uncovered interest parity
UIP) pociagajace za soba przeptywy kapitatu, a takze zmiany w wysokosci premii
za ryzyko.

Wspdicze$nie zwraca sie uwage, iz zmiany wynagrodzen i cen nastepuja
z opOznieniami, wynikajgcymi m.in. ze wzgledow instytucjonalnych. Taki keyne-
sowski punkt widzenia przyjety jest powszechnie w modelach DSGE.
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8. Stylizowana wersja struktury makromodeli w latach ostatniego dwudzie-
stolecia

Zarysowane wyzej zmiany mozna zilustrowaé przez sformutowanie alterna-
tywnego schematu stylizowanej struktury makromodeli o orientacji popytowej,
ograniczajac sie do podania specyfikacji dtugookresowych rownan.

Réwnanie bhilansowe:

Xt—Ct+Gt+Jt+ ARt +Et—Mt (24)

Réwnania sektora popytu:

Popyt konsumpcyjny: C, = c{H1,W,rt) (25)
Popyt inwestycyjny: J, =j(xi,rt,wt/ps) (26)
Przyrost zapasow: ARt =r (X!, wxt) (27)
Import: Mt =m(Xtwxt,ptletpj) (28)
Eksport: Et =e{fVTt ,wxt pt/etp (29)

Konsumpcja zalezy od oczekiwanych dochodéw Ht, majatku osobistego Wt
i stopy procentowej rt. Inwestycje zalezg obok PKB od kosztow uzyskania repre-

zentowanych przez stope procentowg (r) oraz relacji cen czynnikow produkcji.
Przyrost zapasow jest uzalezniony od rozmiarow PKB i skali napie¢ rynkowych
{wxt). W handlu zagranicznym obok relatywnych cen wystepuje stopa wykorzy-
stania potencjatu produkcyjnego.

Réwnania sektora podazy:

Réwnania wyznaczajace popyt na czynniki produkcji nie odbiegajg od omé-
wionych wczes$niej. Natomiast rbwnania pfac i cen majg nastepujgca postac:

Réwnanie ptac realnych: w j pt - w(u/,nt,txt) (30)
Ceny producenta: p = p[wxt,wt/nt,etptll) (31)
Kurs walutowy: e = e[ete, it/ ] (32)
gdzie:

Kt = X 1INt - wydajnos¢ pracy,

ut — stopa bezrobocia,

3 Sytuacje dla poczatku lat 90-tych scharakteryzowat podobnie Whitley (1994, s. 51).
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txt — stopy opodatkowania,
r*' — stopa procentowa za granica,
yt — premia za ryzyko.

Place realne zalezg od stopy bezrobocia, wydajnosci pracy i stp opodatkowa-
nia, gdy ceny od napie¢ rynkowych, kosztdw pracy oraz cen zagranicy. Wreszcie,
kurs walutowy zalezy od jego wartosci oczekiwanej, relacji stop procentowych
i premii za ryzyko. Dodajmy, iz w krotkim okresie dostosowania dokonujg sie
z opbznieniem, co znajduje wyraz we wprowadzeniu do réwnan krotkookreso-
wych zmiennych endogenicznych op6znionych. Podobnie moga by¢ wprowadza-
ne oczekiwania.

Powyzszy stylizowany uktad fatwo przeksztatci¢ w strukture, ktéra za punkt
wyjscia przyjmuje kryterium typu podmiotu gospodarczego, wyr6zniajac gospo-
darstwa domowe, przedsiebiorstwa, sektor publiczny i zagranice.

9. Metody estymacji. Techniki obliczen

Przemianom w ekonomicznej orientacji i strukturze makromodeli towarzyszy-
ty zmiany w metodach estymacji parametrow réwnan modeli, ktory to rozwoj
zostat przyspieszony w wyniku rewolucji komputerowej. Ta ostatnia zniosta ba-
riery, jezeli chodzi o wielko$¢ modeli, a takze pozwolita na stosowanie daleko
zaawansowanych metod numerycznych. W miare rozwoju iteracyjnych metod
rozwigzywania ukfadow nieliniowych (Gaussa-Seidela, Newtona) zanikneta po-
trzeba linearyzacji réwnan, ich guasi-rekurencyjnego porzadkowania itd. Te
i dalsze uwagi maja charakter szkicowy, zwazywszy na to, iz przedstawienie me-
tod estymacji wymaga wspotczesnie obszernych monografii36.

Przez wiele lat dominowaty w modelach ,,gtdwnego nurtu” poglady i metody
powstate w kregu Cowles Commission. Modele o réwnaniach jednoczes$nie
wspotzaleznych byty konstruowane tak, aby wchodzace w ich skfad réwnania
strukturalne wyrazaty postulaty teorii ekonomicznej, najczesciej przez naktadanie
restrykcji zerowych na parametry stojace przy zmiennych, ktérych wprowadzenie
do réwnania nie miato uzasadnienia teoretycznego. Powstata cata gama metod
estymacji, ktére miaty zapewnic¢ zgodno$¢ estymatorow réwnan w tej klasie mo-
deli — podwdjna, potrojna MNK, metoda najwiekszej wiarygodnosci ograniczo-
nej informacji, metody zmiennych instrumentalnych itd. Byly one poczatkowo
stosowane w matych modelach, a w miare dostepno$ci komputeréw o duzej mocy
— w duzych modelach. Z empirycznych wynikoéw analiz okazato sie jednak, ze
obcigzenia estymatoréw otrzymywane zwyktg MNK sg na ogét nieznaczne. Stad
metoda ta pozostata faktycznie gtowna technikg szacunku parametréw réwnan.

3 Do monografii tych odsytamy Czytelnika. W literaturze polskojezycznej najpetniejszy ich wyktad
zawiera praca A. Welfe (2009), ktora to zawiera obszerna charakterystyke literatury Swiatowe;.
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Metody powyzsze byty rozwijane m.in. w odpowiedzi na nowe potrzeby mo-
delowania. Dotyczyto to z jednej strony modeli racjonalnych przewidywan (Fair,
Taylor (1983)), z drugiej zas modeli nierownowagi, w ktorych wystepowaty nie-
obserwowalne zmienne (reprezentujace popyt i podaz), a ktérych to obszerny opis
podat R.E. Quandt (1988).

Postepowanie zgodnie z zaleceniami Cowles Commission zostato podwazone
przez S.A. Sims’a (1980), ktory zarzucit konstruktorom modeli dowolno$¢ specy-
fikacji rownan strukturalnych przez arbitralny wybor restrykcji zerowych. Dato to
poczatek zastosowaniu koncepcji VAR (Vector Autoregressiori), ktora to w wer-
sji wyjsciowej uzalezniata wszystkie zmienne modelu od wszystkich zmiennych
lecz opo6znionych, co likwidowato jednoczesng wspdtzalezno$¢ zmiennych, spro-
wadzajagc model do wersji zredukowanej modelu o réwnaniach jednoczes$nie
wspotzaleznych3r.

Réwnania powyzszych modeli nie miaty interpretacji ekonomicznej, stad byty
traktowane jako narzedzia prognozowania. Natomiast, zostaty uogolnione w taki
sposdb, by mozna byto zapewni¢ przejscie do réwnan strukturalnych, zadajgc
odpowiednie restrykcje na parametry rownan (SVAR). W tej formie byty uzywa-
ne gtdwnie w analizach czastkowych, dotyczacych wyrdznionych fragmentow
gospodarki narodowej, np. inflacji.

W ostatnich 10 latach podjeto proby powigzania tych modeli z analiza kointe-
gracyjng. Okazato sie wszakze, ze analizy takie ze wzgleddw technicznych moga
objac nie wiecej niz kilka réwnan. Stad tez zostaty zastosowane do opisu modeli
czastkowych, w tym rynkéw pienieznych Wielkiej Brytanii i Norwegii z ewentu-
alng sugestig do powrotu do idei rekurencyjnej segmentacji makromodeli.

W pewnej mierze alternatywag w stosunku do tradycyjnych sposobow poste-
powania okazato sie oparcie procesow estymacji na wynikach analizy szeregéw
czasowych. Okazato sie, iz makro-szeregi w wiekszosci sg niestacjonarne (na
ogot | (1)) i stosowanie w analizach regresji pozioméw zmiennych moze pro-
wadzi¢ do regresji pozornych. Engle i Granger (1987) zaproponowali rozwigza-
nie, ktére stanowi podstawe teoretyczng aplikacji modeli z korektg bedem.
Mianowicie, dwuetapowa procedura przewiduje oszacowanie w pierwszym
kroku parametréw réwnania dtugookresowego, statycznego (czesto parametry te
sq kalibrowane), w drugim za$ zastosowanie ECM do przyrostdw zmiennych
(lub ich logarytméw) dla odwzorowania dostosowan krétkookresowych
(uwzgledniajac stosowne opdznienia i wyprzedzenia). Technika powyzsza zna-
lazta powszechne zastosowanie przy estymacji, zwlaszcza duzych modeli ma-
kroekonometrycznych.

Nalezy wreszcie zwroci¢ uwage, iz w ostatnich latach w zwigzku z rozwo-
jem dynamicznych, stochastycznych modeli rbwnowagi ogdlnej (DSGE) nabra-
ty na znaczeniu metody bayesowskiej estymaciji.

37 Obszerng charakterystyke tej klasy modeli w literaturze krajowej mozna znalez¢ w pracy Sta-
szewskiej-Bystrowskiej (2009), gdzie zawarto szerokie odniesienie do literatury $wiatowe;.
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10. Modelowanie makroekonometryczne a rozwdj systemoéw statystyki spo-
feczno-gospodarczej

Z przedstawionego zarysu tendencji rozwojowych w makroekonometrycznym
modelowaniu jasno wynika, iz budowa makromodeli po Il wojnie $wiatowej wig-
ze sie nierozerwalnie z powstaniem i rozbudowg systeméw rachunkéw narodo-
wych. Ujednolicenie tych systemow przy udziale miedzynarodowych organizacji
ONZ (SNA) i Unii Europejskiej (EUROSTAT) pozwolito na oparcie budowy
makromodeli na sprawdzonych, spojnych podstawach. Poczatkowo dotyczyto to
modeli rocznych, a w p6zniejszych latach modeli kwartalnych w miare jak ra-
chunki narodowe zaczeto budowac dla okreséw kwartalnych. W ostatnim dziesie-
cioleciu ulegta uporzadkowaniu i ujednoliceniu statystyka przeptywéw finanso-
wych w kontekscie rozbudowy rachunkoéw sektoréw instytucjonalnych.

Nalezy takze podkresli¢, iz rozwigzania przyjmowane w systemie rachunkow
narodowych, a szerzej ujmujac w statystyce spoteczno-gospodarczej, gdy chodzi
o0 klasyfikacje podmiotow gospodarczych sg powszechnie przyjmowane za pod-
stawe dezagregacji w makromodelach. Konstruktorzy makromodeli sg jednak
zwykle zmuszeni do konstruowania specjalnych agregatéw, ze wymienimy dziaty
wrazliwe na warunki wymiany z zagranica, czy tez dziaty odznaczajace si¢ roz-
nym poziomem technicznym lub rézng nauko chtonnoscia. W tej dziedzinie byta-
by pozadana dziatalnos¢ unifikacyjna urzedow statystycznych.

Makroekonometryczne modele korzystajg gtownie z szeregéw czasowych wy-
roznionych zmiennych. Stad tez wynika postulat poréwnywalnosci danych
w czasie, traktowany jako podstawowy. Nieuniknione sg wszakze sytuacje,
w ktorych nastepuje rewizja czy aktualizacja danych. Wowczas doprowadzenie
szeregOw czasowych do poréwnywalnosci spoczywa zwykle na konstruktorach
modeli.

Teoretyczne postulaty, ktore starajg sie realizowa¢ konstruktorzy modeli wy-
magaja ujednolicenia konstrukcji szeregdbw czasowych, zawierajacych dane
0 potencjalnych wartosciach zmiennych (np. potencjalnym PKB) lub o wielko-
$ciach bezpos$rednio nieobserwowalnych (np. tgczna produktywno$¢ czynnikow
produkcji czy stopiert wykorzystania potencjatu produkcyjnego). Informacje te sg
zazwyczaj generowane przez konstruktoréow modeli na podstawie modeli korzy-
stajgcych z wielkosci obserwowalnych. Mogtoby to sta¢ sie domeng urzedow
statystycznych.

Jednakze niejednokrotnie staje sie mozliwe wykorzystanie przez urzedy staty-
styczne ciggtych informacji o charakterze posrednim poprzez dane uzyskiwane
z ankiet czy to przedsiebiorstw czy tez gospodarstw domowych i odpowiednio
agregowanych. Odnosi sie to zarowno do ocen biezacej sytuacji (np. stopnia wy-
korzystywania potencjatu przedsiebiorstw), czy tez przewidywan (np. popytu na
dobra trwatego uzytku) Wyniki tych badan stuzg niejednokrotnie jako alternatyw-
ne wobec innych technik przyjmowanych w makromodelowaniu.
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Wreszcie nalezy podkresli¢, iz rozw6j modeli zwiaszcza wielosektorowych za-
lezy w znacznej mierze od czestotliwosci i stopnia szczegotowosci badan staty-
stycznych. W charakterze przyktadow mozna podac niewystarczajgcg czestotli-
wos¢ informacji o przepracowanym czasie pracy zatrudnionych (jedynie raz w
roku) czy brak danych o zmianowosci. Lista ewentualnych dezyderatéw zalezy od
struktury modeli i moze by¢ przedmiotem konsultacji miedzy konstruktorami
modeli i miedzy urzedami statystycznymi.
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