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ABSTRACT

W. Wojciaczyk. Housing expenditures of Polish households in years 2003, 2008 and 2013. Folia Oeconomica
Cracoviensia 2015, 56: 5-21.

In order to evaluate living conditions of particular households it is necessary to take into
consideration both the physical characteristics of the premises occupied and the expenses for
this purpose. Expenses distribution models can be used to describe the expenditures on the
society level. Regression models explain the influence of particular independent variables on
the level of housing expenditures. Between 2003 and 2013 housing expenses grew steadily, but
the coefficient of variation remained stable, close to 100%. The Gini index of 0.4 indicates high
inequality in expenses for housing and energy in the Polish society. The increase in housing
expenses is associated with an increase in size of the place of residence, an increase in the
number of household members and per capita income growth. Variables such as the size of the
place of residence, per capita income and education of the household head have a greater impact
on the amount of housing expenses for households that incur lower expenses for this purpose.

STRESZCZENIE

Na ocene warunkéw mieszkaniowych gospodarstwa domowego skladaja sie nie tylko fizyczne
wladciwosci zajmowanego przez nie lokalu, ale takze wydatki ponoszone na ten cel. W celu
zbadania wydatkow w skali calego spoleczenstwa wykorzysta¢ mozna modele rozkladu wydatkéw
oraz modele regresji opisujgce jakie zmienne niezalezne wplywaja na wysokos¢ wydatkow
ponoszonych przez gospodarstwa domowe. W badanych latach 2003-2013 wydatki na utrzymanie
mieszkania lub domu rosty systematycznie, przy czym wspodlczynnik zmiennoéci utrzymywat sie
na stalym, bliskim 100% poziomie. Wysoki byl takze poziom nieréwnosci wydatkéw ponoszonych
przez gospodarstwa domowe na pokrycie kosztéw utrzymania mieszkania lub domu i noéniki
energii, opisany wspoélczynnikiem Ginniego. Wzrost wydatkéw mieszkaniowych jest zwigzany ze
wzrostem wielko$ci miejscowosci zamieszkania, wzrostem liczebnosci gospodarstwa domowego
oraz wzrostem dochodéw per capita. Zmienne takie jak wielko$¢ miejscowosci zamieszkania,
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dochdd per capita i wyksztalcenie glowy gospodarstwa domowego majgq wiekszy wplyw na
wysokos¢ wydatkéw mieszkaniowych w przypadku gospodarstw domowych, ktére ponosza
mniejsze wydatki na ten cel.
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WSTEP

Potrzeby mieszkaniowe naleza do jednych z najwazniejszych potrzeb ludz-
kich. Mieszkanie jest bowiem miejscem zaspokajania najbardziej podstawo-
wych potrzeb biologicznych jednostki, jak rowniez potrzeb wyzszego rzedu:
bezpieczenistwa, przynaleznosci, a nawet samorealizacji — gdy realizowane sa
przy jego udziale aspiracje jednostki; zob. M. Maciejasz-Swigtkiewicz, M. Pal-
mer (2007), s. 208. Sposéb zaspokajania tych potrzeb ma zasadniczy wplyw na
odczuwany komfort zycia. Z tego tez powodu mieszkanie moze by¢ Zrédlem
zadowolenia, kiedy odpowiada oczekiwaniom gospodarstwa domowego, albo
zrédlem frustracji, kiedy rzeczywista sytuacja nie przystaje do aspiracji rodzi-
ny. Ze wzgledu na swojg wage, kwestie mieszkaniowe znalazly nawet miejsce
w polskiej konstytucji — Konstytucja RP (1997). Trzeba takze podkresli¢, ze
niezaspokojenie potrzeb mieszkaniowych ludnosci wywoluje liczne negatywne
konsekwencje, wéréd ktérych najczesdciej wymienia sie: destabilizacje rodzin,
spadek liczby urodzen oraz brak perspektyw rozwojowych dla ludzi mlodych
— Gorczyca (2002), s. 5. Na ocene warunkéw mieszkaniowych gospodarstwa
domowego skladaja sie nie tylko fizyczne wlasciwosci zajmowanego przez nie
lokalu, ale takze wydatki ponoszone na ten cel. Jezeli koszt utrzymania mieszka-
nia jest zbyt wysoki, to ogranicza on mozliwosci nabywania przez gospodarstwo
domowe innych potrzebnych mu débr i uslug. Sytuacja staje sie szczegélnie
ucigzliwa w przypadku, kiedy wydatki mieszkaniowe czynione sg kosztem
zakupu innych débr podstawowych, zwlaszcza takich jak zywnos¢ czy ochrona
zdrowia. W przypadku polskich gospodarstw domowych udzial wydatkéw
ponoszonych w celu utrzymania mieszkania lub domu i zakup nosnikéw ener-
gii, wéréd wszystkich wydatkéw, jest znaczny, i w calym badanym okresie
wynosil okolo 22%. Wzgledne obcigzenie jest wigksze w przypadku matych
gospodarstw domowych, na przyklad jednoosobowych, dla ktérych wydatki
mieszkaniowe stanowig blisko 30% wszystkich wydatkéw. Dla gospodarstw
domowych liczacych 5 lub wigcej oséb jest to niespetna 20%.

Celem niniejszego artykulu jest zaprezentowanie metod statystycznych,
ktore wykorzysta¢ mozna w celu przeanalizowania zréznicowania wydatkéw
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ponoszonych na cele mieszkaniowe oraz pokazanie ich zastosowania w prak-
tyce. W czesci aplikacyjnej wykorzystane zostaly dane indywidualne zebrane
przez GUS w toku prowadzenia Badar Budzetow Gospodarstw Domowych w latach
2003, 2008 oraz 2013. Wybdr taki podyktowany byl checia zbadania sytuacji
bezposrednio przed przystapieniem Polski do Unii Europejskiej, zmian jakie
dokonaly sie w ciagu pierwszych lat po akcesji oraz biezacej sytuacji w kraju.

WYBRANE METODY ANALIZY WYDATKOW MIESZKANIOWYCH

Na poziomie spoleczenistwa rozkltady wydatkéw maja nastepujace wiasciwosci:
jednomodalnoé¢ oraz prawostronng asymetrie. Prawostronna asymetria rozkla-
du oznacza, ze w calej populacji wiecej jest jednostek o wydatkach ponizej
$redniej niz powyzej niej; modalna rozkladu jest mniejsza od jego mediany, a ta
z kolei od wartosci przecigtnej; por. Kot (2000), s. 103-105. Na wydatki danego
podmiotu wplywaja przede wszystkim: wysokos¢ jego dochodéw oraz ceny
dobr, ktérymi jest zainteresowany. Duze znaczenie maja réwniez charaktery-
styki spoteczno-ekonomiczne, takie jak: przecietna liczba os6b w gospodarstwie
domowym, aktywnoé¢ zawodowa oraz przynaleznos¢ do grupy spoleczno-eko-
nomicznej; Podolec (1992), s. 62. Analize rozkladu wydatkéw mozna wykona¢
wykorzystujgc rozklad Burra 3, ktéry przyjmuje postac:

F(y)=[1+ ¢ tertm]™, (1)

Dystrybuanta w tym rozkladzie, zwanym tez rozkladem Daguma, po prze-
ksztalceniach przyjmuje postac:

1 1
F(y) = - = , 2
[1 +€7(a+blny)]‘ [1 +e*ay7b]0 ( )

gdzie y>0, b>0, ¢>0.
Funkcja gestosci ma postac:

__cb-e
f(y) - y[l +e*(a+blny)]

Funkcja Lorenza przyjmuje postac:

—(a+blny)

=g €

L(y) =Ix<c+%,l —%), (4)

gdzie I (p, q) to tak zwana niekompletna funkcja Beta obliczana w punkcie
x = [FO)I'e.
Momenty zwykle rzedu r przyjmuja postac:
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gdzie B(p, g) jest funkcja Beta Eulera. Warto$¢ przecietna u = my jest rowna:

_1 1
,u=B<1—%,c+%>e_%-c= F<1 1;)(1;)(64_19)6_%, (6)

gdzie I'(a) jest funkcja Gamma Eulera.
Kwantyle g, rzedu p, 0 < p < 1 mozna opisa¢ wzorem:

q,= [p—uc _ 1]—1/be—a/b/ (7)
mediana jako kwantyl rzedu 0,5 jest réwna:
Me =[2Yc — 1] MPeat, 8)

Natomiast modalna jest réwna:

. 1/b
Mo = (C+ 1) b _ 1] e—u/h.

b+1 )

Wspolczynnik Giniego G ma wzor:

oo F(C)F(ZC-F%)
F(Zc)l“(c+%>

~1. (10)

Parametry rozkladu Burra 3 szacuje si¢ wykorzystujac metode najwiekszej
wiarygodnosci, o czym wiecej w pracy Kota (2000), s. 121-125.

Do analizy wydatkéw ponoszonych przez gospodarstwa domowe na cele
mieszkaniowe wykorzysta¢ mozna takze modele regresji. Parametry modelu
regresji najczesciej szacuje sie metoda najmniejszych kwadratéw. W przypad-
ku, kiedy warto$¢ zmiennej objasnianej uzalezniona jest od wielu zmiennych
objasniajacych, konieczne jest zastosowanie modeli regresji wielorakiej. Ich kon-
kretna posta¢ zwigzana jest z rodzajem zaleznosci, ktére zachodza pomiedzy
zmiennymi objasniajacymi, a zmienna objasniang. Konstruujac modele regresji
czesto zwraca sie¢ uwage na zagadnienie pojawiania sie obserwacji odstajacych,
to jest takich, ktére odbiegaja od wzorca wyznaczonego przez wigkszos¢ ele-
mentéw proby. Pojawienie sie takich jednostek powoduje przesuniecie osza-
cowanego centrum i zwieksza oszacowanie rozrzutu. Czesto proponowanym
woweczas rozwiazaniem jest usuniecie odstajacych obserwacji z analizowanego
zbioru danych. Zastosowanie takiej procedury przysparza pewnych trudnosci,
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gdyz konieczne jest podjecie decyzji: czy usuniecie obserwacji odstajacej jest
uprawnione oraz czy obserwacja jest wystarczajaco odstajaca, aby zosta¢ usu-
nieta, a ponadto, czy obserwacja istotnie jest atypowa; w przeciwnym razie
usuniecie jej spowoduje sztuczne ograniczenie zmiennosci danych; zob. Kosio-
rowski (2012), s. 21-30. Lepszym rozwigzaniem wydaje si¢ zastosowanie proce-
dur odpornych, ktére pozwolg prowadzi¢ analize z uwzglednieniem obserwacji
odstajacych poprzez wlasciwa ich kwalifikacje i interpretacje. Przykladem takie-
go podejscia jest wykorzystanie regresji kwantylowej. Pozwala ona na estymacje
zaleznosci calego rozkladu zmiennej objasnianej od zmiennych objasniajacych.
W tym przypadku badany jest zwigzek miedzy wielkosciag kwantyla wybrane-
go rzedu a zmiennymi objasniajacymi; Nehrebecka, Widlak (2012), s. 101-102.
Estymacja poszczegélnych kwantyli pozwala na pelniejszy opis sytuacji zaréwno
w punkcie centralnym, jak i ,ogonach” rozkladu, co jest szczegdlnie przydat-
ne, gdy warunkowa dystrybuanta jest r6znorodna i nie ma ,standardowego”
ksztaltu. Estymacja regresji na kwantylach jest semiparametryczna, a wiec nie
przyjmuje sie zalozen o typie rozkltadu dla losowego wektora reszt w modelu.
Jedynie w deterministycznej czesci modelowania przyjmowana jest parame-
tryczna posta¢ modelu. Poniewaz estymacja zawsze przebiega na calej probie,
obserwacje nietypowe (odstajace) otrzymuja nizsze wagi, co niweluje ich wpltyw
na oszacowanie modelu. Jezeli posta¢ dystrybuanty jest znana, to kwantyl rzedu
T mozna policzy¢ korzystajac ze wzoru:

&, =F; (1), (11)

gdzie:
&, — kwantyl rzedu 7,
F — dystrybuanta zmiennej y.
Warunkowy kwantyl moze by¢ zdefiniowany jako:

&.(X)=F), (1), (12)
gdzie:
X — macierz zmiennych objasniajacych,
y — wektor zmiennej zaleznej.
Estymacja parametrow regresji dowolnego kwantyla polega na minimalizacji
wazonej sumy wartosci bezwzglednych reszt, przypisujac im odpowiednie wagi:

glz pe(yi—ExB)), (13)
gdzie:

_ Tz dlaz=0
P —{(1 —T)z dlaz<0"
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Estymatory bledéw standardowych wspélczynnikéw dla regresji kwanty-
lowej uzyskuje si¢ najczesciej za pomocg metody bootstrap, co jest zwigzane
z zagrozeniem tych modeli problemem heteroskedastycznosci. W tej metodzie
wielokrotnie losuje sie, z powtdrzeniami, probki z proby obserwacji pobranej do
badania i na tej podstawie wnioskuje sie o calej zbiorowosci. Na polskim gruncie
analiza kwantylowa zostala juz zastosowana do analizy zagadniefi zwigzanych
z mieszkalnictwem w Warszawie; zob. Widlak, Nehrebecka (2012), s. 17-45.

DANE I WYNIKI ESTYMAC]I

Na potrzeby niniejszej analizy wykorzystano dane jednostkowe pochodzace
z Badani Budzetéw Gospodarstw Domowych, prowadzonych przez GUS w latach
2003, 2008 i 2013. Objely one w kolejnych latach nastepujaca liczbe gospodarstw
domowych: 32488, 37358 oraz 37181. Wszystkie prezentowane w opracowaniu
wyniki uzyskano, stosujac wagi podane przez GUS. Wazenie, czyli zastosowanie
odpowiedniego mnoznika dla kazdej obserwacji, pozwala dopasowac strukture
proby do rzeczywistej struktury badanej zbiorowosci, a tym samym zwieksza
poprawnos$¢ wyciaganych wnioskéw.

Wydatki ponoszone na utrzymanie mieszkania lub domu i nosniki energii
sa dzielone w badaniach GUS na cztery podgrupy do ktérych naleza: oplaty
na rzecz wlascicieli, wydatki na konserwacje mieszkania lub domu, wydatki
na zaopatrywanie w wode i inne uslugi zwiazane z zamieszkiwaniem oraz
wydatki na nosniki energii. Udzial wydatkéw na utrzymanie mieszkania lub
domu i noéniki energii pozostawal w badanym czasie na podobnym pozio-
mie — okolo 22%. Znacznym zmianom ulegl natomiast udzial poszczegélnych
podgrup ponoszonych wydatkéw. Zdecydowanie zmalat udziat oplat na rzecz
wlascicieli: z 19,06% w 2003 roku do 3,37% w roku 2013. Zdecydowanie wzrdst
udzial wydatkéw ponoszonych na zaopatrzenie w wode i inne ustugi: z 13,28%
w roku 2003 do 33,07% w roku 2013. Opisywane zmiany mialy najwieksza inten-
sywnos$¢ pomiedzy rokiem 2003 a 2008. Udzial wydatkéw na no$niki energii
byl podobny w calym badanym okresie i oscylowat okolo 58%. Na Rysunku 1
przedstawiono zmieniajacy si¢ w czasie udzial réznych rodzajéw wydatkéw
mieszkaniowych.

Trzeba zaznaczy¢, ze nie wszystkie gospodarstwa domowe ponosza wydatki
na cele mieszkaniowe. Brak takich wydatkéw moze by¢ na przykiad skutkiem
wspolzamieszkiwania jednego lokalu przez kilka gospodarstw domowych. Moze
sie wtedy zdarzy¢, ze calo$¢ kosztéw ponosi tylko jedno z nich. W kolejnych
latach udzial gospodarstw domowych ponoszacych wydatki na cele mieszka-
niowe rdst systematycznie i wynosit kolejno: 96,75; 98,29 oraz 99,15%. W tym
samym czasie udzial gospodarstw domowych posiadajacych dochody byl prawie
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stuprocentowy. Ze wzgledu na charakter stosowanych modeli dalsza analiza
prowadzona bedzie wylacznie dla gospodarstw domowych, ktére posiadaja

dochody oraz wydatki na cele mieszkaniowe.

2003 2008

E==5) Oplaty na rzecz wiascicieli
[T Wydatki na konserwacje mieszkania lub domu
[ Wydatki na zaopatrzenie w wode i inne ustugi
[T Wydatki na nosniki energii

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych z Badaii Budzetéw Gospodarstw Domowych 2013.

Rysunek 1. Udziat réznych grup wydatkéw mieszkaniowych w kolejnych badanych latach (w %)

Rozklad wydatkéw na cele mieszkaniowe zbadano w kolejnych latach
wykorzystujgc rozklad Burra 3. W pierwszej kolejnosci zastosowano model
uwzgledniajacy wylacznie wydatki ponoszone przez gospodarstwa domowe na
utrzymanie mieszkania lub domu i noéniki energii. Wyniki estymacji metoda
najwiekszej wiarygodnosci, parametréw rozkladu Burra 3 w kolejnych latach
zebrano w tabeli 1, natomiast w tabeli 2 zebrano statystyki opisowe dla tych
rozkladéw. Na Rysunku 2 zaprezentowano wykresy rozkladu wydatkéw miesz-
kaniowych.

Srednia wydatkéw na utrzymanie mieszkania lub domu i nosniki ener-
gii rosta systematycznie i wynosila w kolejnych latach: 415,34; 480,91 oraz
616,20 PLN. Polowa gospodarstw domowych wydawala na ten cel w badanym
czasie co najwyzej 335,10; 378,80 oraz 492,45 PLN. Najczestsza kwota wydatkéw
to kolejno: 232,09; 272,55 oraz 366,54 PLN. Przecietne zr6znicowanie wydatkéw
na utrzymanie mieszkania roslo w badanym czasie od 386,80; poprzez 485,82
do 589,12 PLN, co w odniesieniu do poszczegélnych s$rednich daje podobny
wspolczynnik zmiennosci, oscylujacy na poziomie bliskim 100%. Wspoélczynnik
ten pokazuje znaczng zmiennoé¢ wydatkéw na cele mieszkaniowe w badanym
czasie. Wspélczynnik Giniego dla badanej zbiorowosci przyjmuje kolejno war-
tosci: 0,41; 0,40 oraz 0,39, co pokazuje, ze rzeczywiste nieréwnosci wydatkéw
zmniejszyly sie nieznacznie w badanym czasie. Warto$¢ wspélczynnika Giniego
na poziomie okolo 0,4 oznacza réwniez wysoki poziom nieréwnosci w rozkla-
dzie wydatkéw na cele mieszkaniowe.



12

Tabela 1

Wyniki estymacji parametréw rozkladu Burra 3 dla wydatkéw na utrzymanie mieszkania

lub domu i noéniki energii dla gospodarstw domowych w latach 2003, 2008 i 2013

parametr ocena blad statystyczny wartos¢ z p

rok 2003

a -19,5135 0,203675 -95,81 0,0000

b 3,11135 0,0290497 107,1 0,0000

c 0,422986 0,00682452 61,98 0,0000
rok 2008

a -17,3749 0,15988 -108,7 0,0000

b 2,80296 0,0225109 124,5 0,0000

c 0,615667 0,00943888 65,23 0,0000
rok 2013

a -18,2835 0,165196 -110,7 0,0000

b 2,85450 0,0225807 126,4 0,0000

c 0,673408 0,0102705 65,57 0,0000

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych z Badasi Budzetdw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.

Tabela 2

Statystyki opisowe rozkladu Burra 3 dla wydatkéw na utrzymanie mieszkania lub domu
i no$niki energii dla gospodarstw domowych w latach 2003, 2008 i 2013

rok
statystyka

2003 2008 2013
$rednia 415,34 480,91 616,20
mediana 335,10 378,80 492,45
modalna 232,09 272,55 366,54
odchylenie standardowe 386,80 485,82 589,12
wsp6lczynnik zmiennosci 0,93 1,01 0,96
asymetria 0,47 0,43 0,42
wspoélczynnik Giniego 0,41 0,40 0,39

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych z Badasi Budzetdw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.
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Zrédto: obliczenia wilasne na podstawie danych z Badar Budzetéw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.

Rysunek 2. Wykresy rozkladu Burra 3 dla wydatkéw na utrzymanie mieszkania
lub domu i noéniki energii dla gospodarstw domowych w latach 2003, 2008 i 2013

W dalszej kolejnosci uzmienniono parametry modelu, uzupelniajac go
o dodatkowe zmienne takie jak: wyksztalcenie glowy gospodarstwa domo-
wego, liczbe oséb wchodzacych w sklad gospodarstwa domowego oraz klase
miejscowosci zamieszkania?. Uzmiennienie parametrow umozliwia szeroka
i wieloaspektowa analize sytuacji mieszkaniowej. Ponizej zaprezentowano
wybrane modele, przy czym zaréwno zastosowane zmienne, jak i sposéb ich
wprowadzenia wybrano przeprowadzajac wielokrotne préby, ktére w rézny
sposob wplywaly na dopasowanie modelu do danych. Opisana modyfikacja
w najwiekszym stopniu poprawila to dopasowanie we wszystkich analizowa-
nych latach. Kryterium Akaike obnizylo sie w kolejnych latach w nastepujacy
sposob: dla 2003 roku: z 435404,9 do 429647,8; dla 2008 roku: z 514991,3 do
509805,1; dla 2013 roku z 532380,1 do 526837,9. Parametry stojace przy dodatko-
wych zmiennych wprowadzono do modelu w nastepujacy sposob: a; dla klasy
miejscowosci zamieszkania gospodarstwa domowego (KLM), b; dla liczby oséb
wchodzacych w sklad gospodarstwa domowego (LOS), ¢; dla dochodéw roz-
porzadzalnych przypadajacych na osobe w gospodarstwie domowym (Doch).
Wykorzystany model rozkladu Burra 3 przyjal wiec nastepujaca postac:

(cy + ¢, Doch)- (b, + b, LOS)- e~ ((a;ta, KLM)+ (b, +b,-LOS)Iny)
y[l +ef((aum,vKLM)+(b(,+b,Los)1ny)](co+c,-Doch)+1

fy) = (14)

2 Ze sposobami uzmienniania parametréw modeli dochodéw i wydatkéw mozna zapoznaé sie
szczegbélowo korzystajac z pracy pod redakcjag S.M. Kota (1999).
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Wyniki estymacji modelu uwzgledniajacego wszystkie dodatkowo wpro-
wadzone zmienne przedstawiono w Tabeli 3.

Tabela 3

Wyniki estymacji parametréw rozkladu Burra 3 uzupelnione dodatkowymi zmiennymi
dla wydatkéw na utrzymanie mieszkania lub domu i noéniki energii
dla gospodarstw domowych w latach 2003, 2008 i 2013

parametr ocena blad statystyczny wartoé¢ z p
rok 2003
ay -18,7424 0,173836 -107,8 0,0000
a 0,322467 0,00688034 46,87 0,0000
by 3,06620 0,0253083 121,2 0,0000
by -0,0592169 0,00138565 —42,74 0,0000
Co 0,257770 0,00673950 38,25 0,0000
c 0,000474570 8,66739¢-06 54,75 0,0000
rok 2008
ag -17,9063 0,149084 -120,1 0,0000
a 0,213972 0,00544090 39,33 0,0000
by 3,00253 0,0221365 135,6 0,0000
by -0,0690635 0,00115601 -59,74 0,0000
Co 0,422102 0,00786607 53,66 0,0000
c 0,000283308 3,26057e-06 86,89 0,0000
rok 2013
ay -19,1255 0,159711 -119,8 0,0000
ay 0,222435 0,00581209 38,27 0,0000
by 3,08308 0,0228235 135,1 0,0000
by -0,0671456 0,00104564 —64,21 0,0000
Co 0,432267 0,00894720 48,31 0,0000
c 0,000266711 4,99116e-06 53,44 0,0000

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych z Badasi Budzetdw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.
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W Tabeli 4 zebrano statystyki opisowe rozkladu Burra 3 dla czterech r6znych,
przykladowych gospodarstw domowych. Gospodarstwa te mozna scharakte-
ryzowaé w nastepujacy sposob:

G1 — trzyosobowe gospodarstwo domowe, w ktérym dochdd per capita rowny
jest pierwszemu kwartylowi dla danego roku, co oznacza kolejno: 458,80;
680,96 oraz 871,00 PLN; gospodarstwo zamieszkuje na wsi;

G2 — trzyosobowe gospodarstwo domowe, w ktérym dochdd per capita rowny
jest pierwszemu kwartylowi dla danego roku, a gospodarstwo zamieszkuje
miasto od 200 do 499 tys. mieszkancow;

G3 — trzyosobowe gospodarstwo domowe, w ktérym dochdd per capita rowny
jest medianie dochodéw per capita dla danego roku i wynosi kolejno: 688,96;
988,13 oraz 1277,60 PLN; a gospodarstwo zamieszkuje miasto od 200 do
499 tys. mieszkancow;

G4 — jednoosobowe gospodarstwo domowe, w ktérym dochod per capita
réwny jest medianie dochodéw per capita dla danego roku, a gospodarstwo
zamieszkuje miasto od 200 do 499 tys. mieszkafcow.

Srednia i mediana wydatkéw na utrzymanie mieszkania lub domu i no$niki
energii rosty w badanym okresie w przypadku wszystkich gospodarstw domo-
wych. W przypadku gospodarstw jednoosobowych, wzrost byt szczegélnie
widoczny w drugiej polowie dziesieciolecia. W wiekszosci przypadkéw w bada-
nym czasie rosla tez kwota najczesciej wydawana na utrzymanie mieszkania
przez gospodarstwa domowe. Jedyny wyjatek stanowia gospodarstwa trzyoso-
bowe, zamieszkujace w miastach 200499 tys. mieszkaficow i o dochodach per
capita rownych wartosci pierwszego kwartyla. W tym przypadku pomiedzy
rokiem 2008 i 2013 zaobserwowano nieznaczny spadek modalnej wydatkéw.
Wspolczynnik zmienno$ci nieznacznie obnizyt sie w roku 2013 — w poréwna-
niu do lat poprzednich, ale nadal utrzymuje si¢ na bardzo wysokim poziomie.
Jedynie w przypadku gospodarstw jednoosobowych jego wartos¢ obnizyla sie
do 84%. Roéwniez wspoélczynnik Giniego obnizyl sie w badanym dziesiecioleciu
w przypadku wszystkich wybranych typéw gospodarstw domowych. Mozna
zauwazy¢, ze wzrost wielkosci miejscowosci zamieszkania, jak réwniez wzrost
liczebnosci gospodarstwa domowego wiaze sie ze wzrostem wartosci prze-
cietnych wydatkéw mieszkaniowych. Réwniez wzrost dochodéw per capita
w gospodarstwie domowym wiaze sie ze wzrostem wydatkéw na utrzymanie
mieszkania lub domu i no$niki energii, chociaz w tym przypadku zaobserwo-
wana zmiana jest mniej widoczna. Wykresy rozkladu wydatkéw na utrzymanie
mieszkania lub domu i noéniki energii w roku 2013 dla opisanych gospodarstw
domowych zamieszczone zostaly na Rysunku 3.
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Tabela 4

Statystyki opisowe rozkladu Burra 3 uzupelnionego dodatkowymi zmiennymi
dla wydatkéw na utrzymanie mieszkania lub domu i noéniki energii
dla przykladowych gospodarstw domowych w latach 2003, 2008 i 2013

statystyka G1 G2 G2 G3
2003
$rednia 285,39 444,51 497,23 385,16
mediana 223,83 348,64 396,56 313,31
modalna 150,32 234,13 289,41 236,63
odchylenie standardowe 290,77 452,90 480,29 346,54
wsp6lczynnik zmiennosci 1,02 1,02 0,97 0,90
asymetria 0,46 0,46 0,43 0,43
wspolczynnik Giniego 0,42 0,42 0,40 0,38
2008
$rednia 373,69 507,55 543,97 399,33
mediana 293,87 399,17 431,05 323,95
modalna 210,85 286,39 317,94 247,42
odchylenie standardowe 379,65 515,65 536,91 359,69
wspolczynnik zmiennosci 1,02 1,02 0,99 0,90
asymetria 0,43 0,43 0,42 0,42
wspolczynnik Giniego 0,40 0,40 0,39 0,37
2013
$rednia 484,37 659,59 711,30 525,35
mediana 388,66 529,25 574,41 432,87
modalna 290,73 395,90 438,40 339,65
odchylenie standardowe 456,24 621,27 649,10 441,43
wspolczynnik zmiennosci 0,94 0,94 0,91 0,84
asymetria 0,42 0,42 0,42 0,42
wspolczynnik Giniego 0,38 0,38 0,37 0,35

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych z Badasi Budzetdw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.
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Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych z Badari Budzetdw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.

Rysunek 3. Wykresy rozkladu Burra 3 uzupelnione dodatkowymi zmiennymi
dla wydatkéw na utrzymanie mieszkania lub domu i noéniki energii
dla przykladowych gospodarstw domowych w roku 2013

Kolejny etap prowadzonej analizy stanowilo zbudowanie modeli regresji
wydatkéw ponoszonych w celu utrzymania mieszkania lub domu i oplacenia
noénikéw energii. W pierwszej kolejnosci dla kazdego badanego roku zbudo-
wano prosty model regresji, w ktérym wydatki te uzaleznione byly od docho-
doéw per capita w gospodarstwie domowym oraz liczby os6b wchodzacych
w sklad gospodarstwa. Wyniki estymacji parametréw modeli regresji przedsta-
wiono w Tabeli 5. Jak mozna zauwazy¢, we wszystkich badanych latach oba
parametry sa statystycznie istotne. Dodatnie znaki przy ocenach parametréw
oznaczaja, ze wraz ze wzrostem wartosci odpowiedniej zmiennej objasniaja-
cej wzrasta warto$¢ zmiennej objasnianej. Wzrost dochodéw per capita o 1%
wywola w kolejnych latach wzrost wydatkéw na cele mieszkaniowe o 0,60%;
0,47% oraz 0,41%. Skorygowany wspoélczynnik determinacji, okreslajacy jaka
cze$¢ zmienno$ci zmiennej objasnianej zostala wyjasniona oszacowang funkcja
regresji nie jest wysoki i przyjmuje kolejno wartosci 0,134; 0,110 oraz 0,110.
Bardzo duza wartos¢ statystyki F sklania do odrzucenia hipotezy o réwno-
Sci wszystkich parametréw wartoéci zero na akceptowalnie matym poziomie
istotnosci.
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Tabela 5

Oceny parametréw potegowo-wykladniczego modelu regresyjnego wydatkéw

na cele mieszkaniowe przy uwzglednieniu dochodéw per capita

i liczby oséb w gospodarstwie domowym

parametr ocena blad standardowy t p
2003
const 1,44103 0,0619823 23,2490 <0,00001
InDoch 0,595449 0,00858059 69,3949 <0,00001
LOS 0,125845 0,00349855 35,9706 <0,00001
R2= 0,134; R2= 0,134; F= 2411,249 (p<0,000000)
2008
const 2,24692 0,0551322 40,7552 <0,00001
InDoch 0,466694 0,00738537 63,1917 <0,00001
LOS 0,138271 0,00299436 46,1772 <0,00001
R2= 0,11018; R2= 0,110; F= 2249,970 (p<0,000000)
2013
const 2,78623 0,052212 53,3639 <0,00001
InDoch 0,411623 0,00677828 60,7267 <0,00001
LOS 0,148217 0,00294504 50,3278 <0,00001

R2=0,110; R2= 0,110; F= 2253,416 (p<0,000000)

Zrédto: obliczenia wiasne na podstawie danych z Badar Budzetéw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.

Kolejnym etapem prowadzonej analizy bylo wprowadzenie do modelu
dodatkowych zmiennych objasniajacych, do ktérych zaliczono, oprécz uwzgled-
nionych juz wcze$niej dochodéw per capita oraz liczby os6b wchodzacych
w sklad gospodarstwa domowego, klase miejscowosci zamieszkania, wiek oraz
wyksztalcenie glowy gospodarstwa domowego. Zmienng objasniang pozostaty
wydatki na cele mieszkaniowe. Wprowadzenie dodatkowych zmiennych wpty-
nelo na poprawienie dopasowania hiperplaszczyzny regresji do danych empi-
rycznych, gdyz wielkoéci R2 wzrosta we wszystkich badanych latach, przyjmujac
kolejno nastepujace wartosci: 0,200; 0,142 oraz 0,141. Dla kazdego badanego
roku opracowano zwykly model regresji oraz modele regresji kwantylowej dla
pierwszego, drugiego i trzeciego kwartyla. Wyniki estymacji dla kolejnych lat
zamieszczone zostaly w Tabeli 6.
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Tabela 6

Oceny parametréw potegowo-wykladniczego modelu regresyjnego wydatkéw na utrzymanie
mieszkania lub domu i no$niki energii w latach: 2003, 2008, 2013

regresja

regresja kwantylowa

regresja kwantylowa

regresja kwantylowa

tau=0.25 tau=0.5 tau=0.75

zmienne | ocena p ocena p ocena p ocena p

2003
const 2,4704 | <0,0001 | 2,5209 <0,0001 2,8187 <0,0001 3,0826 <0,0001
KLM -0,1279 | <0,0001 | -0,1844 | <0,0001 | -0,1180 | <0,0001 | -0,0551 | <0,0001
LOS 0,1378 | <0,0001 | 0,1452 <0,0001 0,1540 <0,0001 0,1504 <0,0001
InDoch | 0,4368 | <0,0001 | 0,4066 <0,0001 0,3981 <0,0001 0,3978 <0,0001
Wyksz 0,0399 | <0,0001 | 0,04464 | <0,0001 0,0300 <0,0001 0,0181 <0,0001
InWiek | 0,09435 | <0,0001 | 0,07421 0,0001 0,0726 <0,0001 0,0567 0,0002
Akaike 75868,67 82038,54 72602,98 73903,19

2008
const 3,0342 | <0,0001 | 2,96799 | <0,0001 3,3725 <0,0001 3,3624 <0,0001
KLM -0,0813 | <0,0001 | -0,1266 | <0,0001 | -0,0739 | <0,0001 | -0,0201 | <0,0001
LOS 0,1512 | <0,0001 | 0,1560 <0,0001 0,1547 <0,0001 0,1637 <0,0001
InDoch | 0,3680 | <0,0001| 0,3315 <0,0001 0,3367 <0,0001 0,3772 <0,0001
Wyksz 0,0286 | <0,0001| 0,0371 <0,0001 0,0230 <0,0001 0,0089 0,0019
InWiek 0,0300 | 0,03489 | 0,0439 0,0066 6’8133 2e- 0,9959 -0,0180 0,2006
Akaike 86145,09 91524,38 82830,54 87518,50

2013
const 3,6604 | <0,0001 | 3,80402 | <0,0001 | 4,08789 | <0,0001 | 4,05283 | <0,0001
KLM -0,0812 | <0,0001 | -0,122 <0,0001 | -0,0765 | <0,0001 | -0,0241 | <0,0001
LOS 0,1574 | <0,0001 | 0,1538 <0,0001 0,1563 <0,0001 0,1718 <0,0001
InDoch 0,3310 | <0,0001 | 0,2845 <0,0001 0,2963 <0,0001 0,3526 <0,0001
Wyksz 0,0196 | <0,0001 | 0,0195 <0,0001 0,0146 <0,0001 0,0090 0,0015
InWiek | -0,0086 | 0,5073 | -0,0096 0,5227 -0,0509 0,0001 -0,1067 | <0,0001
Akaike 8232441 87004,00 78649,08 84316,67

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych z Badari Budzetdw Gospodarstw Domowych 2003, 2008 i 2013.
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Na tej podstawie wyciagna¢ mozna kilka ciekawych wnioskéw na temat
wplywu zmiennych objasniajacych na wydatki mieszkaniowe gospodarstw
domowych.

We wszystkich badanych latach wyraznie wida¢, ze im mniejsza miejscowos¢
zamieszkania, tym nizsze sa wydatki gospodarstwa domowego ponoszone na
utrzymanie mieszkania lub domu i nosniki energii. Korzystajac z ocen parame-
trow dla modelu regresji kwantylowej, mozna zauwazy¢, ze wplyw wielkosci
miejscowosci zamieszkania zmniejsza si¢ wraz ze zwiekszaniem sie wydat-
kéw na cele mieszkaniowe. To znaczy dla gospodarstw ponoszacych mniejsze
wydatki wielko$¢ miejscowosci zamieszkania ma wiekszy wplyw na wysoko$¢
wydatkéw mieszkaniowych, niz dla gospodarstw ponoszacych wyzsze wydatki
na ten cel.

Wydatki na cele mieszkaniowe zwiekszaja si¢ wraz ze wzrostem liczeb-
nosci gospodarstwa domowego. Wplyw liczebnosci gospodarstwa domowe-
go na poziom wydatkéw mieszkaniowych jest poréwnywalny niezaleznie od
tego, jak duzo gospodarstwo domowe wydaje na ten cel. Jedynie w roku 2013
zaobserwowano wzrost wplywu liczebnosci gospodarstwa domowego wraz ze
wzrostem wydatkow.

Ocena parametréw dla modelu regresji kwantylowej pozwala stwierdzic,
ze od roku 2008 wysoko$¢ dochodu per capita ma wiekszy wplyw na wydatki
mieszkaniowe w gospodarstwach domowych, ktérych wydatki na ten cel sa
wyzsze. W roku 2003 nie zaobserwowano takiej zaleznosci. Wrecz przeciw-
nie — wysoko$¢ dochodu per capita miala wieksze znaczenie w przypadku
gospodarstw o najnizszych wydatkach na cele mieszkaniowe.

Dla wszystkich badanych lat powtarza sie zaleznos¢, ze im nizsze wydatki
na cele mieszkaniowe, tym wiekszy wplyw ma na nie poziom wyksztalcenia
glowy gospodarstwa domowego. Wyplyw wyksztalcenia na poziom wydat-
kow na utrzymanie mieszkania lub domu maleje z czasem w obserwowanym
dziesiecioleciu.

Do roku 2008, wiek byl pozytywnie skorelowany ze wzrostem wydatkéw
ponoszonych na utrzymanie mieszkania lub domu i noéniki energii, natomiast
w roku 2013 tendencja odwrdcila sie. Gospodarstwa domowe, ktérych glowa
byla starsza, ponosily nizsze wydatki.

WNIOSKI

W badanych latach 2003-2013 wydatki na utrzymanie mieszkania lub domu
rosly systematycznie, przy czym wspolczynnik zmiennosci wydatkow utrzy-
mywatl sie na stalym, bliskim 100% poziomie. Wysoki byl takze poziom nie-
rownosci wydatkow ponoszonych przez gospodarstwa domowe na pokrycie
kosztow utrzymania mieszkania lub domu i no$niki energii, opisany wspot-
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czynnikiem Ginniego. Wzrost wydatkéw mieszkaniowych jest zwigzany ze
wzrostem wielkoSci miejscowosci zamieszkania, wzrostem liczebnosci gospo-
darstwa domowego oraz wzrostem dochodéw per capita. Zmienne, takie jak:
wielko$¢ miejscowosci zamieszkania, dochdd per capita i wyksztalcenie glowy
gospodarstwa domowego maja wiekszy wplyw na wysoko$¢ wydatkéw miesz-
kaniowych w przypadku gospodarstw domowych, ktére ponosza mniejsze
wydatki na ten cel.
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Poziom dochodéw gospodarstw domowych wplywa nie tylko na zaspokojenie indywidualnych
potrzeb ich czlonkéw, ale réwniez zapewnia odpowiedni standard zycia gospodarstwa. Z tego
wzgledu wielu badaczy wykazuje zainteresowanie analizami dochodéw gospodarstw domowych.
W artykule podjeto tematyke ksztaltowania sie dochodéw czlonkéw gospodarstw domowych.
Na podstawie indywidualnych danych o dochodach mozliwa staje sie analiza struktury zrédet
dochodéw, ksztaltujacych ogélny dochéd badanej osoby.

Celem pracy jest prezentacja rozmiaru i Zzrédel dochodéw ludnosci Polski w réznych
przekrojach badanej zbiorowo$ci. Dane statystyczne zostaly zaczerpnigte z Badania Budzetéw
Gospodarstw Domowych przeprowadzonego przez GUS w 2011 r. Zbiér danych zawieral 37375
obserwacji gospodarstw i ponad 100 tys. rekordéw, zawierajacych informacje o indywidualnych
osobach. W celu poréwnania rozkladéw dochodéw wykorzystane zostaly modele teoretyczne
tych rozkladéw z uzmiennionymi parametrami, w szczegélnosci zastosowano rozklad Burra
typu XII. Ponadto wykorzystano regresje kwantylowa dla identyfikacji determinant dochodéw
indywidualnych cztonkéw gospodarstw domowych.

ABSTRACT

The size of households income determines not merely the degree of satisfaction of individual
needs but also ensures households” adequate social status. It causes an interest many researchers
in analysis of households income. The subject of the study is the individual income of the each
member of household. When analysing household budgets, financial income from one month
is assigned to individual persons. Thus, the level and structure of individual income sources
may be identified. The income of single persons acquired from numerous sources forms their
individual income.

I Publication was financed from funds allocated to Faculty of Management (Cracow University of
Economics) within grants to maintain research capacity.
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The paper aims to show the size and sources of the Polish people income in the different
cross section of the analysed sample. The statistical information is derived from the household
budget survey of 2011 that is conducted annually by the Central Statistical Office of Poland. The
entire set of individual observations of households constitutes 37,375 records and in the case of
household members — over 100,000 records. In order to compare income distributions use is made
of theoretical models of income distribution with variable parameters. This approach allows to
capture the impact of individual characteristics on the shape of the distribution of income and
its descriptive statistics. The theoretical distribution Burr XII has been used as a model of income
distribution. Moreover quantile regression model are used for identification of determinants of
individual income.

SEOWA KLUCZOWE — KEY WORDS
rozklad dochodéw, model regresyjny, zrédla dochodéw indywidualnych

income distribution, regression models, sources of personal income

1. INTRODUCTION

Household income is one of the most common economic terms. Most often it
is generated through basic human labour, which provides for personal needs.
For this reason, it has generated much interest in analysing income levels and
its variation from person to person. D. Ricardo and T. Malthus had begun
discussions regarding the allocation of income among different members of
society many years ago. D. Riccardo analysed the low level of minimum wage
in comparison to the large surplus of labour force available. The risk of pover-
ty was similarly interpreted by T. Malthus. While examining the relationship
between income levels and population growth, he endorsed a limitation to
the birth rate, justifying it with the inevitable expansion of poverty. E. Engel
conducted research on household income in a special way, analysing stati-
stical budgets of workers’ families. He observed a pattern (known as Engel’s
law), stating that as household income increases, the proportion of income
spent on food decreases, thus increasing the proportion of expenditures on
durable goods and services. Further on, studies were conducted on various
aspects of income distribution, an example of which may be measuring inco-
me inequalities throughout the community. As early as in 1898, von Bortkie-
wicz proposed the mean deviation as a measure of income inequality, while
C. Gini (1912) presented one of the most popular measures of income inequality
known as the the Gini coefficient. In parallel, methods of describing income
distribution using mathematical functions were developed. The first one who
used such a function for models of income distribution was V. Pareto. Since
then, many measures have been proposed to characterise income distribu-
tion along with many functions to describe these distributions. Various the-
ories were also developed which considered the origin and shaping of these
distributions.
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This paper presents the issue of income, the source and variation among
members of Polish households. The analyses of income are often based on
data related to household income, which introduces certain limitations. The
characteristics of individual household members and their contribution to the
general income of the household are thus omitted. The objective of this paper
is to present the level of income and its variation in different social groups of
Polish society. In particular, this differentiation has been analysed in terms of
the factors which shape it, assuming that their effect is not identical in different
income groups of the analysed individuals. The Polish Household Budgets
Survey data were used for a statistical analysis. They are described in short
in the latter part of the paper. The statistical methods used in this paper are
also presented there. The third chapter presents the results obtained from the
conducted analyses, followed by conclusions in the final part.

2. MATERIAL AND METHODS

Data was retrieved from household budgets survey (HBS) conducted by the
Polish CSO in 2011 and was used for analysing individual income of house-
hold members. It is one of the basic surveys for public statistics in Poland. It
has been conducted on a continuous basis since 1957, although its method
and scope of execution has been altered several times since its beginning. In
recent years, it has provided data sets for ca. 37,500 household and over 100,000
individuals. From among the total number of Polish household members, this
paper takes into account those at least 18 years of age, bringing the number of
total observations to 84,316. Data regarding the income and characteristics of
these individuals were acquired in this way. The Burr type XII distribution (or
simply the Burr distribution) will be used for analysing the income distribution
of household members. It is one of the twelve distributions generated by the
Burr distribution system, and is also known as the Singh-Maddala distribution;
see Kleiber, Kotz (2003). The Burr type III distribution is another distribution
in this family, also known under the name of the Dagum distribution. The
paper by McDonald and Xu (1995) p. 139 — includes classification of most
of the theoretical distributions used for modelling the empirical distribution
of income (wages). Utilizing a tree diagram, they presented the dependen-
cies between particular distributions, from the most general, 5-parametric beta
distributions to one-parameter distributions, e.g. the y? distribution. Basing on
data related to family income, they concluded that the generalised beta type
II distribution best approximates empirical distributions of income. The Dagum
distribution proved to be slightly inferior according to the used statistical adju-
stments measures. Bandourian, McDonald and Turley (2003), p. 9 — reached
similar conclusions adjusting various income distribution models for data from
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23 countries obtained in several one-year periods. They found that the Dagum
distribution is more favourable for 3-parametric distributions rather than when
used for 2-parametric distributions. As compared with the generalised beta
type II distribution, it is slightly worse according to the adjustments needed
to the empirical data, whereas the density function charts of both distributions
are almost identical. The Burr type III distribution (Dagum) and Burr type XII
distribution (Singh-Maddala) are very similar (also due to the approximation
possibilities of empirical distributions) models of income distribution and both
were used numerous times to describe the shaping of income and wages as
indicated by Kleiber Kotz (2003), p. 197-222. For this reason, it was decided to
utilize one of these methods in this paper as a model of income distribution
for individual household members in Poland.

The cumulative Burr type XII distribution function may be defined as
follows:

FO) =1 = 1[1 + eayb]e,

where y is income, and 4, b, and c refer to distribution parameters which may
be estimated by ML. Some of the theoretical distribution parameters may be
made a function of the characteristics of the studied units (household mem-
bers). By following this approach, it allows for a more thorough analysis to
the changes in income distribution, depending on the characteristics of the
individuals obtaining this income. As a result, we have a conditional income
distribution in terms of individual characteristics. The selection of these “con-
ditional” parameters is made on the basis of statistical criteria on adjusting the
model to empirical data. Most often, reliable results can be obtained by making
parameters a and b as a function of explanatory variables, which in turn allows
for examine their impact on shaping all distribution descriptives.

To study the effect of various factors on shaping individual income of
household members, regression modelling has been used based on so-called
quantile regression. Although it was proposed by Koenker and Bessett in 1978
(1978), its popularity came into light in recent years; see Koenker (2000), Koenker,
Hallock (2001), Koenker (2005). A quantile regression produces a more robust
parameter estimation when compared to a traditional regression based on the
expected value of the dependent variable. As a method of robust statistics, it
takes into account the existence of non-typical observations (outliers); moreover,
the problem of biased estimation disappears, which in traditional regression
modelling could arise and exist when sub-samples were extracted on the
basis of income criterion. In reference to a classic regression, the quantile
approach allows for the expansion of the analysis of changes in the value
of the dependent variable into many points (the quantiles of the dependent
variable) and not only to the expected value of this variable. Estimation of
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parameters of a quantile regression has a semi-parametric nature, which allows
rejecting premises about the type of distribution for the residual vector in the
model. In a general case, quantile regression parameters for any quantile are
estimated by the minimization of the weighted sum of the value of absolute
residues according to the formula:

min 3 pe (13, ~ fxB)),
i=1
where:

_ Tz for z=0
p.(2)= {(1 —T)z for z< 0"

The estimation of several quantiles each time for the whole sample results
in several vectors of parameter estimates (f). In this way, non-typical (outliers)
observations are assigned lower weights, which solve the problem of accounting
for them in the model. Most often, standard error of estimates in quantile
regressions are obtained using the bootstrap method according to the Gould
approach; see Gould (1992), (1997).

3. RESULTS AND DISCUSSION

As it has already been reported above, results of empirical research presented
below were obtained on the basis of household budget survey of 2011. These
mostly refer to income of individual household members of at least 18 years of
age. There were 84,316 observations. These individuals obtained income from
the following sources: hired work (HW), self-employment other than a private
farm in agriculture and free profession (SEMP), private farm in agriculture
(AGR), property (PRO), pension of a property or land (REN), social insurance
benefits (SIB), other social benefits (OSB) and other sources (OSC). Figure 1
presents the structure of sources of income of the studied individuals cate-
gorized by their age. The highest share in total income of the population is
shaped by two sources: hired work and social insurance benefits. The former
predominates for individuals below 60 years of age, whereas the latter refers
to more elderly individuals. Income from self-employment other than a private
farm in agriculture and free profession (SEMP) and private farm in agriculture
(AGR) form a relatively unsubstantial share of total income. The highest value
of this share in both cases is recorded for persons aged 25 to about 50. Thus,
two sources of income are of basic significance for the income distribution of
the Polish population: hired work and social insurance benefits, which provide
almost 80% of the total income observed.
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Figure 1. The structure of the individual income from different sources categorized
by their age (in %) — Poland 2011

In discussion of the average level of income from the above sources, it
should be mentioned that the highest average income is generally obtained by
individuals aged 35-39. The main source of income is obtained through hired
work and self-employment. A basic decrease in the average income from work
and its share in total income is reported for individuals over the age of 50. These
individuals often enjoyed the privilege of early retirement or were provided
grounds to be awarded pension benefits, especially when a job is lost. Some
research examples show that for elderly individuals, the loss of work results
in a more difficult task of once again being employed. Thus, the alternative
solution is the possibility of obtaining social benefits. Said individuals often
decide to terminate professional activity entirely.

The level and structure of the obtained income also varies by gender. The
average general income of men is 45% higher than that observed for women.
In particular, income of women is clearly lower in both hired work and self-
employment, while in the case, generally speaking, unearned sources women
have got higher income on average. The share of income from work comprising
of total income for men is almost 68%, while for women this share is about 55%.
It was observed that women clearly have a higher share of income obtained
from social insurance, which is mostly a result of a relatively larger number
of women at or above pension age.

The size of the location where the studied individuals reside is directly
connected with the variation of the average income. This income is mostly
obtained through hired work and self-employment. Its share of total income
amounted to 72% in cities and almost 51% in rural areas. The ratio of the average
income for residents of large cities to those in the rural areas in Poland in 2011



29

was 1.46. The higher portions of total income for residents in rural areas were
reported from agriculture activities (20.7%) and other social benefits (3.2%).

On average, married women report lower income than single women,
whereas the situation in is reversed for men. The comparison of income for
wives and husbands shows that the average income of men is significantly
higher than that of women (by about 66%), while the structure of income
sources remains quite similar for both genders. Men are slightly more prevalent
regarding income obtained through self-employment, whereas women prevail
from other social benefits. Studying the differentiation of income for men and
women is an interesting research issue related to the changes in social roles
of both men and women in modern societies. The analysis of this problem in
the context of costs and benefits in households would allow for an assessment
of economic effectiveness of the given family model. However, assessment of
some elements of said costs and benefits is certainly difficult to say the least.

Figure 2 presents the Burr type XII density function for three cases: total
income, income from hired work and income from social insurance benefits.
The parameters of these distributions have been estimated with the ML using
GRETL. All the estimates proved to be statistically significantly different from
zero. The figure clearly shows the difference between the distribution of income
from hired work and the distribution of income from social insurance. The
distribution of income from hired work is skewed towards higher values and
demonstrates more variation of income in reference to the distribution of income
from social insurance. The distribution of income is largely determined by
that obtained through hired work. That being said, its shape is similar to the
distribution of income from this source rather than to that from social insurance.
The proportion of income obtained from hired work out of total income is ca.
54%, whereas social insurance income is about 25%.

The above observations are confirmed in descriptives of the studied
distributions (see Table 1): the average income from hired work is significantly
higher than income from social insurance. It is interesting to note that the
median and most frequent income shows a lesser variation in both absolute
and relative views. This analysis indicates less inequality of income from
social insurance than from hired work. All the utilized measures of income
inequality confirm this observation. It is interesting to note that distribution
of total income is most strongly differentiated due to the fact that the total
income is obtained from various sources which contain their own individual
internal level of inequality. Moreover, the summary of this income additionally
generates a range of inequalities resulting from the differences in shaping
income from various sources. Asymmetry of distributions is right-skewed,
whereas a abbreviated measure of welfare (the Sen index) shows that income
from hired work generates higher levels of welfare than income from social
insurance.
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Figure 2. Income distributions (Burr XII) — selected sources of income

Table 1
Descriptives of the selected income distributions on the base Burr XII distribution (in Polish zl)
Total income Hired work income Social insgrance
benefits
Average 1849.9 2046.4 1309.3
Median 1494.2 1748.3 1157.8
Mode 1100.5 1424.2 1001.0
Coefficient of variation 0.8612 0.6940 0.5772
Relative average deviation 0.2603 0.2202 0.1860
Skewness 0.4704 0.4382 0.4080
Gini 0.3675 0.3130 0.2656
Sen index 1170.0 1406.0 961.5
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The discussion of the methods includes the comment that analysis of income
distribution may be extended with the assumption that some parameters will
become functions of characteristics of the analysed individual. It was decided
that both parameters 2 and b will depend on: the level of education measured
on four levels (basic, basic vocational, secondary and higher, with basic education
used as the reference level); the place of residence of the analysed individual
measured in three categories (large city, small and medium-size cities and
villages, with individuals residing in rural areas used as the reference category);
gender (a binary variable with female as the reference category); and the age of
the analysed individuals in years. The procedure for estimating the parameters
of the model would provide statistically significant values. Table 2 presents
conditional characteristics of distribution of income from the sources researched
earlier and income from self-employment depending on gender. It has been
assumed that the analysed individual lives in a large city, has higher education
and is 35 years old in the case of income obtained from work, and 70 years
old in the case of income obtained from social insurance.

The obtained results confirm the differentiation of income for individual
persons by gender, with the smallest range found in income from social
insurance. On average the highest level of income applies to self-employed
individuals. It is interesting to note that women in this case achieve an average
income at the level similar to the average income of men obtained from hired
work. The individuals obtaining income from self-employment are certainly
characterized by the largest inequalities of income levels, which results in relative
equalisation of the values of the Sen index between the incomes from both types
of work. This index takes into consideration the average level of income and
the level of income inequalities measured by the Gini coefficient. A growth in
the value of the average increases the value of the Sen index, whereas a growth
in the level of inequalities reduces the value of the said index.

Table 3 presents the results of estimating the quantile regression model
for the natural logarithm of income from three sources: hired work, self-
employment and social insurance. Three basic factors have been taken into
account that mostly determine income from work, i.e. age, gender and level of
education. For age, an additional variable has also been used — the square of
age, with the objective of capturing non-linearity of income to age relationships
according to the theory of wages and age profiles. It assumes that the average
income from work (wages) increases with age up to a certain level and decreases
in the case of older individuals. The gender variable is by default a binary
variable with a female reference category. In order to describe the relationship
of income and education, a binary variable set has been used (Educ2-Educ4)
which refer to basic vocational, secondary and higher education, respectively.
Basic education is the reference category.
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Table 2

Descriptives of the selected conditional income distributions on the base Burr XII distribution

Hired work income Self-ei?C}())I;};ment Socielajlei?esfl;éance
Man Woman Man Woman Man Woman

Average 2853.0 1968.9 3706.2 2822.9 2121.8 1901.7
Median 2534.4 1769.4 3001.0 2217.2 1954.9 1762.9
Mode 2142.6 15224 19344 1443.5 1776.2 1611.6
Coefficient of variation 0.5828 0.5499 0.8058 0.9000 0.4352 0.4175

Relative average deviation 0.2016 0.1925 0.2792 0.2862 0.1484 0.1441

Skewness 0.4272 0.4124 0.5933 0.5429 0.3743 0.3653
Gini 0.2867 0.2741 0.3907 0.4014 0.2127 0.2067
Sen index 2035.1 1429.2 2258.2 1689.8 1670.5 1508.6

The complete estimates of the parameters proved to be statistically significant
even for the squared age variable, in the case of which the estimate for income
from social insurance proved to at a very low level. This shows that this income
has almost a linear course in reference to age. It is also interesting to observe
the levels of the constant value for various quantiles, especially in the case of
income from self-employment. These values are clearly varied here, especially in
the first and third quartiles. This situation indicates a high level of variation in
income from this source, which is also found in Table 2. However, on the other
hand, this variation is compensated with a higher positive effect of individual
characteristics of the analysed individuals on income from self-employment in
the regression model determined for the 25th quantile in reference to the 75th
quantile model, which is expressed in estimates of parameters of these models.

In all cases, women obtain lower income. At the same time, the difference
grows with an increase in income class from both hired work and social insurance.
In the case of income from self-employment, the largest variation in income in
terms of gender is found in the lowest income class. It is also interesting to note
that a variation in income in this approach is not uniform in terms of the source
of income. Women are often observed behind men in the case of income from
self-employment and ahead for income from social insurance. The problem of
income (wages) variation for men and women is one of more important research
issues in which the possibility of discrimination of women is often analysed.

The education level of individual persons is an important factor that affects
income. The results presented in Table 3 clearly show that income grows with
the increase in the level of education. The most significant increases are observed



33

in the case of income from self-employment and, similar to that of the gender
variable, decreases as the income class progresses. In the case of income from
hired work and social insurance, the inter-quartile variation is relatively small.
The above results show that variation in the total income of the society has
different sources which generate inequalities in the distribution of income with
varied strength. For this reason, changes in the structure of the sources of
income may result in changes in the level of income inequalities for the total
population, even when the level of inequalities generated in the distributions
of income from individual sources does not increase.

Table 3

The outcomes of quantile regression for selected income

Income | Quantile | Const. Age sq Age Sex Educ2 Educ3 Educ4

25th 4.6874 0.0971 -0.0011 0.2948 0.2376 0.4048 0.7519

50th 5.3627 0.0761 -0.0009 0.3231 0.1470 0.3418 0.7099

Hired work

75th 5.5926 0.0749 | -0.0008 0.3749 0.1409 0.3504 0.7843

25th 3.2093 0.1333 -0.0015 0.4709 0.6677 0.8452 1.1531

50th 4.5826 0.1034 | -0.0012 | 0.3585 0.4654 0.6570 0.9406

Self
em-ployment

75th 5.6154 0.0833 | —0.0010 0.3525 0.2575 0.4807 0.7998

25th 49727 0.0339 -0.0002 0.1418 0.1419 0.3554 0.6827

50th 5.4350 0.0273 -0.0001 0.2257 0.1926 0.4071 0.6885

Social
insurance

75th 6.0891 0.0191 —0.0000 0.3010 0.1661 0.3593 0.6346

4. CONCLUSION

Research of social phenomena requires continuous actualization. This is due
to dynamic changes in both the analysed phenomenon and the impact of the
surroundings within which the phenomenon is analysed. Household income
is such a phenomenon and has many research studies devoted to it. Despite
this, its nature has not been thoroughly explained.

The paper presents the results of the research on the shaping of income of
household members in Poland, whose level has significantly increased, especially
after Poland joined the European Union. Income of the Polish population comes
mostly from two sources: hired work (ca. 54%) and social insurance (ca. 25%).
The largest average level of income from hired work was observed for persons
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aged 35-39, whereas persons of over 60 years of age obtained their main source
of income from social insurance. While analysing various social groups of
individuals included in the study, income may be shown as differing in both
the level and the structure of sources as a result of gender, place of residence
and marital status. Studying the variation of income in different household types
due to their demographic composition may bring about interesting observations
in the context of evolving social roles of both men and women. However, such
discussions would require special statistical research.

It is also interesting to note that the distribution of income from different
sources differs not only with the level of average values, but also with the level
of income inequality in these distributions. This then poses the question of the
origins of income inequalities in the given society, which may in part be due
to changes in the structure of income sources. Thus, assuming an increase in
the number of elderly people in the society who receive income from social
benefits, one may believe that the general level of income inequality will be
lower due to a smaller variation in income from this source. On the other
hand, these trends cannot be foreseen in research of social phenomena not
only with certainty, but even with high probability.

The application of a quantile regression allowed finding the relationships
between income from various income classes and the select characteristics of
the studied individuals. It turns out that the effect of these characteristics is
not uniform for individuals of different income levels.

The issues related to income in the population, although studied for years,
continuously bring about many challenges and observations.
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duration process, analysed on the field of modelling transaction data. We considered duration
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adjustment.

We report model ranking on the basis of information criteria and discuss its sensitivity with
respect to the seasonality adjustment procedure elaborated on the basis of nonparametric Nadaraya
and Watson regression.

STRESZCZENIE

Przedmiotem badan sa dane o wysokiej czestotliwosci opisujace ksztaltowanie sie czasu trwania
zmiany kierunku cen akcji. Do analizy odstepéw czasu pomiedzy dwoma kolejnymi zdarzeniami
transakcyjnymi, polegajagcymi na zmianie trendu cenowego akcji, wykorzystuje sie modele
warunkowego czasu trwania (ang. Autoregressive Conditional Duration, ACD). Jednym z celéw
niniejszej pracy jest zbudowanie rankingu modeli ACD ze wzgledu na ich jako$¢ dopasowania.
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W artykule zbadano wplywu procedury odsezonowania na zmiane pozycji modeli
w rankingu. W celu uwzglednienia efektu wewnatrzdziennej sezonowosci zastosowano
nieparametryczng regresje Nadaraya i Watsona z funkcjq jadrowa normalna. Aby potwierdzié
poprawnos¢ zbudowanych rankingéw dla danych odsezonowanych i tych bez efektu cyklicznosci,
przeprowadzono weryfikacje statystyczng przy pomocy testéw t-Studenta oraz testu ilorazu
wiarygodnosci.
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intraday seasonality, ACD models, modelling tick data

wewnatrzdzienna sezonowo$¢, modele ACD, modelowanie danych transakcyjnych

1. WPROWADZENIE

Od ostatnich czterdziestu lat obserwuje si¢ dynamiczny rozwdj ekonome-
trii finansowej spowodowany przede wszystkim postgpem technologicznym
i zwiekszajaca sie dostepnoscia danych pochodzacych z rynkéw finansowych.
Dzieki automatyzacji systemoéw transakcyjnych zbiory danych, opisujace proces
transakcyjny, staly sie bardziej szczegélowe i jednoczesnie latwo osiggalne.
Klasyczne podejscie do badan w ekonometrii zakladalo analize danych o regu-
larnych odstepach, np. szeregéw obserwacji dziennych lub godzinowych, wyko-
rzystywanych wspoélczesnie w ekonometrii finansowej. Jednak powszechnie
dostepne staly sie bazy danych zawierajace dane o wysokiej czestotliwosci, czy
tzw. dane tikowe. Dane te charakteryzuja sie nieregularnym rozmieszczeniem
na osi czasu, odpowiadajacym chwilom zajscia danego zdarzenia w procesie
transakcyjnym. Mikrostruktura rynku okreéla zbiér cech charakterystycznych
i mechanizméw rynku finansowego decydujacych o tym w jaki sposéb i na
jakich warunkach zawierane sg transakcje. Badanie mikrostruktury ma na celu
uwzglednienie rzeczywistych warunkéw panujacych na danej gieldzie, gdyz
zastosowana architektura na rynku finansowym wplywa na wlasnosci pozy-
skiwanych danych, zwlaszcza danych o wysokiej czestotliwosci. Do analizy
danych tikowych stosuje sie modele w czasie transakcyjnym.

Przedmiotem badan w artykule sa dane o wysokiej czestotliwosci, ktore
opisuja ksztaltowanie sie¢ czasu trwania zmiany kierunku cen akcji. Na uwage
zastuguje fakt, ze analizy takiego zbioru danych rzadko wystepuja w litera-
turze przedmiotu. Do analizy odstepéw czasu pomiedzy dwoma kolejnymi
zdarzeniami transakcyjnymi, polegajacymi na zmianie trendu cenowego akgji,
wykorzystane beda modele warunkowego czasu trwania (ang. Autoregressi-
ve Conditional Duration). Modele ACD sg obecnie podstawowym narzedziem
ekonometrycznym wykorzystywanym do analizy intensywnosci transakcyjnej
oraz badania efektéw mikrostruktury rynku. Jednym z celéw niniejszej pracy
jest zbudowanie rankingu modeli ACD ze wzgledu na ich jako$¢ dopasowania
do danych. Badania maja na celu wskazanie ktéra specyfikacja modelu jest
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najlepsza oraz jaki rozklad warunkowy nalezy wybra¢. Kolejnym celem jest
zbadanie wplywu odsezonowania danych na potencjalng zmiane pozycji modeli
w rankingu. Do eliminacji efektu wewnatrzdziennej sezonowosci zastosowa-
na zostanie nieparametryczna regresja Nadaraya i Watsona z funkcja jadrowa
normalng. Aby potwierdzi¢ poprawnos¢ zbudowanych rankingéw dla danych
odsezonowanych i tych bez efektu cyklicznosci, przeprowadzono weryfikacje
statystyczng przy pomocy testow t-Studenta oraz testu ilorazu wiarygodnosci.

W artykule opisano pojecie mikrostruktury rynku jako podstawe badan nad
naturg dynamiki danych transakcyjnych. Oméwiono w tej kwestii stosowane
mechanizmy na rynkach finansowych a w szczegélnosci te, ktére zastosowano
na Gieldzie Papieréw Wartosciowych w Warszawie. W dalszej czesci omoéwiono
wlasnosci danych o wysokiej czestotliwosci oraz metody pomiaru intensyw-
nosci proceséw transakcyjnych. W rozdziale 6 zawarto definicje modeli ACD
i ich typy, sposoby estymacji parametrow zastosowanych modeli, opis kryte-
riow informacyjnych, na podstawie ktérych budowane sg rankingi, oraz zarys
metody estymacji jadrowej — regresji Nadaraya—Watsona wykorzystanej do
eliminacji efektu sezonowosci danych. Zawarte w czesci empirycznej poréwna-
nie rankingéw rozwazanych modeli ukaze czy przeprowadzanie odsezonowa-
nia danych transakcyjnych jest konieczne, by poprawnie wnioskowac o czasie
trwania kierunku zmiany ceny.

2. MIKROSTRUKTURA RYNKU JAKO PODSTAWA BADAN
NAD NATURA DYNAMIKI DANYCH TRANSAKCYJNYCH

Pojecie mikrostruktury rynku zwigzane jest z dziedzing nauk ekonomicznych
zajmujacych sie procesami transakcyjnymi oraz ich wynikami, przy formal-
nie ustalonych regulach handlowych; O’Hara (1995). Mikrostrukture gieldy
mozna zatem zdefiniowac¢ jako zesp6l charakterystyk oraz mechanizmoéw,
ktére wplywaja na proces ksztaltowania sie cen instrumentéw finansowych,
a takze oddzialuja na ustalenie warunkéw i czasu trwania zawarcia transak-
c¢ji. Badanie mikrostruktury rynku stanowi obecnie dzial empirycznych finan-
sOw analizujacy proces transakcyjny, w ktérym nieobserwowalne potrzeby
inwestorow odzwierciedlane sa w cenach transakcyjnych i wolumenie; zob.
Madhavan (2000). Klasyczne modele matematyczne opisujgce formowanie sie
cen na rynkach finansowych nie uwzgledniaja szeregu czynnikéw zwigzanych
ze strukturg organizacyjng lub techniczng, czy z obowigzujacymi zasadami
obrotu doébr. Takie silne uproszczenia prowadza do znieksztalconego obrazu
rynku, za czym idzie podejmowanie nietrafnych decyzji przez inwestoréw.
Analiza mikrostruktury ma na celu uwzglednienie rzeczywistego funkcjono-
wania rynku, pokrywa zatem wszystkie te zagadnienia i zjawiska, ktore sg
zaniedbywane w modelach matematycznych.
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Gléwnymi aspektami mikrostruktury rynku sa przede wszystkim: jego
plynnos¢, glebokosé i efektywno$¢ — Doman (2011). Plynnos¢ rynku okre-
Slana jest jako natychmiastowa mozliwo$¢ kupna lub sprzedazy przez gracza
prawie kazdej liczby akcji, przy czym mala liczba instrumentéw moze by¢
zawsze sprzedana lub kupiona po cenie bardzo zblizonej do aktualnej ceny
rynkowej, natomiast duzy pakiet akcji moze by¢ w dlugim okresie kupowany
lub sprzedawany po cenach, ktérych srednia jest zblizona do ceny rynkowe;j.
Glebokos¢ rynku wiaze sie z jego zdolnoscia do absorbowania duzych zlecen bez
znaczacego wplywu na cene. Efektywnosc¢ rynku jest najczesciej analizowana
pod katem informacyjnym — rynek jest efektywny, gdy nowa informacja na
temat danej spolki jest szybko i w sposéb racjonalny catkowicie odzwiercie-
dlana w cenach jej akcji. Rozwigzania dotyczace handlu stosowane na danym
rynku wplywaja na wymienione wlasnosci, a co za tym idzie na pozyskiwane
z niego dane o wysokiej czestotliwosci, dlatego tez stanowig podstawe badan
mikrostruktury rynku. W analizie procesu transakcyjnego nalezy réwniez braé¢
pod uwage efekty mikrostruktury, takie jak niesynchroniczny handel czy asy-
metria informacji. Niesynchroniczny handel zwigzany jest z tym, Ze transakcje
czy zmiany cen instrumentéw finansowych nie dokonuja sie w regularnych
odstepach czasu, a takze w tym samym momencie istnieje mozliwo$¢ zawierania
transakcji na tym samym instrumencie po r6znych cenach. Asymetria informa-
¢ji na rynku ma miejsce, poniewaz niektorzy inwestorzy oprécz publicznych
informacji, ktére mozna pozyskac¢ z obserwacji sytuacji na gieldzie, moga mie¢
dostep do prywatnych wiadomosci o spoélce, ktére dajg im strategiczng prze-
wage nad resztg graczy.

Mechanizmy, ktére zachodzg pomiedzy okreslonymi charakterystykami
procesu wymiany doébr determinowane sa formalnymi regulami handlowymi
oraz pewnymi czynnikami instytucjonalnymi. Zapoznanie si¢ z stosowanymi
rozwigzaniami na rynkach finansowych jest kluczowe w poprawnej analizie
procesu transakcyjnego.

3. ARCHITEKTURA RYNKOW FINANSOWYCH
— PRZEGLAD ROZWIAZAN

Rynki finansowe mozna podzieli¢ ze wzgledu na panujace na nich reguly
zawierania transakcji. Jedna z najpopularniejszych klasyfikacji dzieli je wedlug
nastepujacych trzech kryteriéw: stopien ciaglosci procesu transakcyjnego, obec-
noé¢ animatoréw na rynku oraz stopien automatyzacji i przejrzysto$¢ rynku;
Madhavan (2000). Obrazuje to Rysunek 1.

Stopien cigglosci procesu zawierania transakcji wskazuje formalne ustalenia
co do okresu, w ktérym obroét instrumentami finansowymi jest dozwolony. Ist-
nieja dwa rodzaje rynkéw: okresowe i ciagle. W rynkach okresowych, zwanych
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takze wywolawczymi, zawarcie transakcji odbywa sie tylko w $ciéle okreslonym
momencie. Prowadzona jest na nich aukcja jednej ceny, ktorej pierwowzorem
byla tzw. aukcja warlasowska. Schemat aukcji warlasowskiej jest nastepuja-
cy: w pierwszej fazie prowadzacy aukcje zbiera od inwestoréw oferty kupna
i sprzedazy na dany instrument finansowy i publicznie oglasza pierwsza cene,
po ktorej mozliwe jest zawarcie transakcji. W nastepnej fazie inwestorzy znajac
wycene aukcjonera dokonuja rewizji ofert i ponownie skladaja zlecenia. Proces
ten trwa do momentu, gdy juz zaden inwestor nie bedzie chcial rewidowac
swojej oferty — czyli ustalona zostanie cena rownowagi, przy ktoérej popyt
zréwna sie podazy. Po ustaleniu tej ceny zawarcie transakcji staje sie mozliwe.
Réwnowaga na rynku jest wynikiem przeprowadzania serii czastkowych aukgji.
Obecnie mechanizm aukcji warlasowskiej nie ma czestego zastosowania na ryn-
kach finansowych, jednak procedury ustalania ceny otwarcia lub zamkniecia na
niektorych gietdach wykorzystuja w pewnym zakresie opisany schemat. Aukcje
jednej ceny efektywnie agreguja niejednorodna informacje wprowadzang przez
uczestnikéw procesu transakcyjnego, dlatego tez stosowane sa gdy wystepuje
niepewnos¢, co do prawdziwej wartosci aktywa. Rynki wywolawcze uznawane
sa za systemy, ktore redukuja koszty i szum informacyjny dzieki czemu dzialaja
w sposéb stabilizujacy ceny; zob. Doman (2011).

| Rynki finansowe

/7

Stopien cigglosci Obecnos¢ Stopien
procesu animatoréw automatyzacji
transakcyjnego na rynku rynku
okresowy kierowany zleceniami systemy elektroniczne
ciagly kierowany cenami systemy parkietowe

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie Madhavan (2000).

Rysunek 1. Klasyfikacja rynkéw finansowych

Na rynkach cigglych zawieranie transakcji mozliwe jest nieprzerwanie
w sposob ciagly, w godzinach otwarcia danego rynku. System taki sprawdza
sie w przypadku instrumentéw finansowych o znacznej plynnosci, gdy cze-
stotliwo$¢ dokonanych na nich transakcji jest wysoka. Aby system notowan
ciaglych funkcjonowal sprawnie potrzebna jest duza liczba aktywnych w tym
samym momencie inwestoréw, co skutkuje ograniczeniem wysokich skokéw
w cenach instrumentéw. Przykladem rynku cigglego jest otwarty cala dobe
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miedzybankowy rynek walutowy. Charakterystyczne dla tego systemu jest to,
ze male transakcje zawierane s3 w nim automatycznie, natomiast ceny duzych
pakietéw instrumentéw finansowych sa negocjowane telefonicznie. Niewatpli-
wa zaleta rynkéw cigglych jest fakt, ze zlecenia realizowane sa natychmiast,
kiedy jest to mozliwe, oraz, ze proces cenotwoérczy moze by¢ obserwowany
przez graczy na biezaco. Wspdlczesnie rynki na $wiecie lacza te dwa sposo-
by zawierania transakcji. Czesto dla systeméw notowan ciaglych stosuje sie
aukcje jednej ceny po to, by ustali¢ cene otwarcia lub zamkniecia rynku, a takze
w przypadku, gdy rynek wznawia prace po okresie zawieszenia albo znacznego
spadku aktywnosci.

Kryterium obecnosci animatoréw na rynku dzieli systemy transakcyjne na
dwa rodzaje: rynki kierowane cenami i rynki kierowane zleceniami. Na ryn-
kach kierowanych cenami, zwanych réwniez rynkami dealerskimi, gtéwna role
odgrywa market maker — specjalista, ktérego podstawowa funkcja jest ,tworze-
nie” rynku instrumentéw finansowych. Market maker realizuje te funkcje przede
wszystkim poprzez kwotowanie cen kupna (bid) i sprzedazy (ask), po ktérych
inwestorzy beda realizowac transakcje. Nazywany jest on takze dostarczycielem
plynnosci, gdyz celem jego dzialalnosci jest utrzymywanie jak najwyzszego
poziomu plynnosci instrumentéw, czyli zapewnienie mozliwosci cigglego zawie-
rania transakcji. Charakterystyczne dla rynku dealerskiego jest to, Ze gracze
handluja tylko z market makerem po ustalonych przez niego cenach — nie maja
mozliwosci dokonywania transakcji bezposrednio miedzy soba. Market maker
zawiera transakcje na wlasny rachunek, naraza sie zatem na ryzyko zapasu,
powstalego miedzy momentem kupna i sprzedazy instrumentu finansowego
i zwigzanego z ewentualnym spadkiem wartosci danego aktywa. Rekompensata
i zarazem gléwnym Zrédltem dochodu market makera jest tzw. bid-ask spread, czyli
réznica pomiedzy kwotowanymi cenami kupna i sprzedazy. Rynki kierowane
cenami wyrdzniajq sie tym, ze w razie naglego zapotrzebowania na plynnosc¢
klienci nie narazaja sie na ryzyko niezrealizowania transakcji — Bien (2005).

Rynki kierowane zleceniami r6znig sie od dealerskich przede wszystkim
tym, ze nie wystepuje na nich figura market makera. Moga jednak by¢ obecni
animatorzy rynku, ktérzy spelniaja funkcje uptynniania rynku, czyli zobowia-
zuja sie do sprzedazy instrumentdéw, na ktére jest popyt, oraz kupna sprze-
dawanych przez inwestoréw pozycji. Oferty skladane przez graczy kojarzone
sa bezposrednio, nastepnie zostaja one wysylane za posrednictwem domoéw
maklerskich do realizacji. Ceny, po ktérych dokonywane sa transakcje, ustalane
zostaja w chwili pojawienia sie oferty albo z pewnym opdzZnieniem, zaleznie
od sytuacji i typu zlecenia.

Na rynku tym istniejg r6zne rodzaje zlecen, poniewaz inwestorzy moga
kias¢ nacisk na rozmaite aspekty realizacji transakcji. Mozna zatem wyréznic:
zlecenia z limitem ceny oraz zlecenia bez limitu ceny.



41

Zlecenia z limitem ceny charakteryzuja sie tym, ze inwestor okresla cene,
po jakiej jest gotowy zrealizowa¢ transakcje. Gdy chce kupi¢ dany instru-
ment finansowy precyzuje ile jest w stanie najwiecej za niego da¢, natomiast
w przypadku sprzedazy — wyznacza minimalng cene jaka chce uzyskaé za
ten instrument. Ksztaltuja one zatem bid-ask spread. Zlecenie jest realizowane
w sytuacji gdy zaistnieje zgodno$¢ cen przeciwstawnych zleceni. Oznacza to,
ze inwestor jest pewny ceny, jednak nie bedzie wiedzial kiedy dokladnie jego
zlecenie zostanie zrealizowane. Zlecenie z limitem uzyskuje status oczekujacego,
dopdki nie pojawi sie przeciwstawna oferta — jest niejako ,zamrozone”, gdyz
jego charakterystyki nie beda dostosowywaé sie do naplywajacej na rynek
informacji. W przypadku wystapienia paru ofert z tym samym limitem ceny
wykorzystywany jest priorytet czasu, czyli zlecenie, ktére pojawilo sie najwcze-
$niej, realizowane jest najpierw.

Zlecenia bez limitu ceny skladane sa przede wszystkim, gdy inwestorowi
zalezy na szybkiej realizacji transakcji. Transakcje zawierane sa natychmiast,
jednak z racji tego, ze cena nie jest w nich sprecyzowana, gracze narazeni sa
na ryzyko kursu transakcji. Inwestor musi mie¢ Swiadomos¢, ze po wystaniu
oferty na rynek cena realizacji transakcji moze si¢ zmieni¢ na niekorzysé tuz
przed sfinalizowaniem zlecenia. Mozna wyr6zni¢ dwa rodzaje zlecen bez limitu
ceny: zlecenia po cenie rynkowej i zlecenia po kazdej cenie. Zlecenie po cenie
rynkowej dokonuje sie bezposrednio po jego zlozeniu, z najlepsza oczekujaca
ofertg, ktéra jest do niego przeciwstawna — a zatem po najlepszej cenie ryn-
kowej. Jesli zlecenie nie jest realizowane w calosci, pozostala czes¢ przechodzi
automatycznie na zlecenie z limitem ceny, ktéra odpowiada cenie poprzedniej
transakcji. Z kolei zlecenie po kazdej cenie realizowane jest po kursie, ktory
aktualnie obowiazuje na rynku. Zawsze musi by¢ ono zrealizowane w calosci
— Bienr (2005).

Ostatni wymiar dotyczacy rozwazanych rozwiazan instytucjonalnych na
rynku obejmuje jego stopieni zautomatyzowania. Gtéwnga funkcjg rynku zawsze
bylo umozliwienie i ulatwienie jego uczestnikom spotkania si¢ i dokonania
transakcji, jednak na przestrzeni lat metody prowadzace do sfinalizowania
wymiany handlowej ulegaly znacznym zmianom. Obecnie na rynkach finan-
sowych wyrézni¢ mozna systemy zautomatyzowane oraz systemy parkietowe.
Rynki z elektronicznym zawieraniem transakcji charakteryzuja sie tym, ze inwe-
storzy nie kontaktujq si¢ ze sobg, a proces transakcyjny przeprowadzany jest
przez systemy komputerowe realizujace naplywajace zlecenia. Aktualnie prawie
wszystkie rynki korzystaja z tego rozwiazania dzieki jego licznym zaletom. Jesli
jest to mozliwe, zlecenia realizowane sa natychmiastowo, a obrét instrumen-
tami finansowymi jest efektywniejszy, gdyz ro$nie wydajnos¢ realizowanych
transakcji i maleja ich koszty, przy jednoczesnej minimalizacji ryzyka bledéw
operacyjnych popelnianych przez czlowieka. Systemy w pelni zautomatyzo-
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wane wystepuja przede wszystkim na rynkach kierowanych zleceniami, cho¢
na rynkach dealerskich takze wprowadza sie rozwigzania elektroniczne.

Systemy parkietowe natomiast cechuja sie tym, ze zawarcie transakcji naste-
puje za posrednictwem maklera, ktory jest fizycznie obecny na parkiecie giel-
dy. Maklerzy negocjuja jak najlepsze warunki realizacji transakcji dla swoich
klientéw (inwestorow).

Dzigki automatyzacji wymiany handlowej i sieciom teleinformatycznym,
inwestorzy z catego Swiata majg mozliwos¢ zdalnego dostepu do informacji doty-
czacych procesu transakcyjnego i cenowego na danym rynku. Szczegdlowosc
tych danych okresla stopienr przejrzystosci rynku. Przejrzystos¢ rynku oznacza,
ze gracze maja dostep do informacji o przebiegu handlu na gieldzie; Doman
(2011). Informacje te moga dotyczy¢ danych, ktére sa dostepne przed zawarciem
transakcji, a wiec aktualnej sytuacji na rynku. Sa to na przykiad: oferowane ceny
i wolumeny zlecen, tozsamo$¢ inwestoréw, wiadomosci o notowanych spoétkach.
Drugi typ informacji, ktére gracz moze przyswoi¢ dotyczy juz przeprowadzonych
transakcji — wielko$¢ i kierunek zrealizowanych zlecefi czy personalia inwesto-
réw; zob. Madhavan (2000). Czesto uwaza sie rynek za przejrzysty, gdy mozna
obserwowa¢ strumien zlecen, czyli wielko$¢, kierunek i moment pojawiania sie
zlecen, typ zlecenia, czas jego realizacji. Waznym aspektem jest takze informacja
dla kogo udostepniane sg te dane i w jakim zakresie. Przejrzystos¢ rynku ma
duze znaczenie, gdyz wplywa na strategie inwestycyjne graczy, a co za tym idzie
— na proces ksztaltowania sie cen. Rynki kierowane cenami maja stosunkowo
niska przejrzysto$¢, natomiast kierowane zleceniami uznaje si¢ za przejrzyste
zarébwno w zakresie informacji dostepnych przed- jak i po zawarciu transakgji.

Przejrzysto$¢ rynku daje inwestorom mozliwoé¢ obserwacji sytuacji na
rynku, jednak dostep do informagji jest niesymetryczny. Istnieje naturalny
podzial inwestoréw na: poinformowanych i plynnosciowych; Doman (2011).
Decyzje inwestoréw poinformowanych opieraja sie na ocenie fundamental-
nej wartosci instrumentu, na podstawie prawidlowo wyciggnietych wnioskéw
z informacji prywatnych lub publicznych. Inwestorzy plynnosciowi natomiast
nie maja dostepu do informacji lub nie potrafia jej wykorzysta¢, albo musza
zawiera¢ transakcje z przyczyn pltynnosciowych. Poinformowani inwestorzy
sa bardzo wazni na rynku — dzieki ich aktywnosci cena instrumentu finan-
sowego staje sie informacyjna. Gdy ocenia jego cene jako niedoszacowana, to
dokonuja kupna tego instrumentu, natomiast gdy uznaja ja za przeszacowana,
to go sprzedaja. W ten sposéb popychaja cene danego instrumentu do jej
wartosci fundamentalnej. Niepoinformowani podejmuja decyzje, ktére umoz-
liwiaja realizacje zlecen zltozonych przez poinformowanych i w ten sposéb
wspieraja plynnos¢. Zaklada sie, ze niepoinformowani inwestorzy wchodza
na rynek w sposob losowy3. Poinformowani za$ tylko wtedy, gdy pojawi sie

3 Poddany rozkladowi Poissona.
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prywatna wiedza, sygnal. Specjalisci rynkowi powoli przyswajaja prywatna
informacje, poprzez obserwacje przeplywu zlecen i zgodnie z tym dostosowuja
ceny. Poinformowani inwestorzy beda dokonywac transakcji tak dltugo jak ich
informacja ma jaka$ warto$¢ (zanim specjalisci sie jej naucza). Stad mozna zaob-
serwowal grupowanie sie intensywnosci transakcji po zdarzeniu pojawienia
sie informacji, gdyz wtedy zwieksza sie liczba inwestoréw poinformowanych;
zob. Engle, Russel (1998).

4. MECHANIZMY TRANSAKCY]JNE
STOSOWANE NA GPW W WARSZAWIE

Gielda Papieréw WartoSciowych w Warszawie S.A. (GPW) rozpoczela swa
dzialalnos¢ 16 kwietnia 1991 roku jako jednoosobowa spoétka Skarbu Pan-
stwa. Obecnie jest ona najwieksza krajowa gielda instrumentéw finansowych
w Europie Srodkowej i Wschodniej, uznawana jest takze za jedng z najszybciej
rozwijajacych sie gield w Europie. Przedmiotem jej funkcjonowania jest orga-
nizowanie oraz promowanie publicznego obrotu papierami warto$ciowymi,
a takze upowszechnianie informacji z rynku. Gielda zapewni¢ ma zatem kon-
centracje w jednym miejscu i czasie ofert kupujacych i sprzedajacych w celu
wyznaczenia kursu i realizacji transakcji. Misjg GPW jest kontynuacja budowy
polskiego rynku kapitatowego i wzmacnianie polskiej gospodarki przez zapewnienie,
aby GPW byla mechanizmem stuzgcym w jak najwigkszym stopniu mobilizacji kapitatu
dla przedsigbiorstw. Jednoczesnie GPW powinna osiggac wskazniki ekonomiczne
satysfakcjonujgce akcjonariuszy GPW i pozwalajgce jej plasowac si¢ lepiej na tle innych
podobnych gietd, dzialajgcych na rynkach wschodzgcych (raportroczny2012.gpw.pl,
odczyt z dn. 14.05.2014 r.). Tabela 1. ukazuje, jak w przeciggu kilku lat zmienialy
sie podstawowe charakterystyki gieldy.

Tabela 1
Podstawowe statystyki GPW

Rok Kapitalizacj?rsﬂ 61;11)( krajowych Liczba spétek | Obroty akcjami (mln z1)
2013 593 464,45 450 256 147,00
2012 523 390,23 438 202 880,00
2011 446 151,22 426 268 139,00
2010 542 646,12 400 234 288,00
2009 421 178,00 379 175 943,00

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie www.gpw.pl (odczyt z dn. 14.05.2014 t.).
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Podstawy prawne GPW obejmuja 5 dokumentéw: kodeks spélek handlo-
wych, ustawa o obrocie instrumentami finansowymi, ustawa o ofercie publicz-
nej, warunkach wprowadzania instrumentéw finansowych do zorganizowa-
nego systemu obrotu oraz o spétkach publicznych, statut Gieldy Papieréw
Warto$ciowych w Warszawie S.A. oraz Regulamin Gieldy Papieréw Wartoscio-
wych w Warszawie S.A.

GPW prowadzi rynek regulowany dla akcji i instrumentéw pochodnych,
alternatywny rynek akgcji dla spotek wzrostowych — NewConnect, rynek prze-
znaczony dla emitentéw obligacji korporacyjnych i komunalnych — Catalyst,
a takze rynek energii. Z dniem 23 czerwca 2008 roku na GPW wprowadzono
Program Wspierania Ptynnosci, ktéry powstat z mysla o spétkach cechujacych
sie niskg plynnoscia, a jego celem jest poprawa plynnosci obrotu akcjami oraz
polepszenie komunikacji z inwestorami danej spélki. 9 listopada 2010 r. GPW
stala sie spotka publiczng notowang na Gieldzie Papieréw Wartosciowych
w Warszawie.

GPW jest zautomatyzowanym rynkiem kierowanym zleceniami — kursy
poszczegdlnych instrumentéw finansowych sa ustalane na podstawie zlecen
kupujacych i sprzedajacych. Oznacza to, ze w celu ustalenia ceny instrumentu
sporzadza si¢ zestawienie zlecefi zawierajacych dyspozycje kupna i sprzedazy.
Kojarzenia tych zleceni dokonuje si¢ wedtug Sciéle okreslonych na gieldzie zasad,
za$ realizacja transakcji odbywa si¢ w trakcie sesji gieldowych. Obrét instru-
mentami finansowymi odbywa si¢ w systemie notowan jednolitych i ciggltych.

W systemie cigglym notowane sa akcje spoélek o najwyzszej pltynnosci,
jak i rowniez: obligacje, opcje, certyfikaty inwestycyjne, kontrakty terminowe,
jednostki indeksowe, ETF-y i warranty. Harmonogram sesji gieldowej w tym
systemie przedstawia Tabela 24

W systemie kursu jednolitego dokonuje sie obrotu akcjami, ktérych ptynnosé
jest stosunkowo niska. Notowania te bazuja na procedurze tzw. fixingu — jest
to okreSlenie ceny papieru warto$ciowego w oparciu o zlecenia, ktoére zostaly
zlozone przed rozpoczeciem notowan. Tabela 3. prezentuje obowigzujacy har-
monogram sesji gieldowej notowan jednolitych.

Poprzednim systemem komputerowym, w ktérym prowadzone byly noto-
wania na GPW, byt system transakcyjny WARSET wprowadzony w listopadzie
2000 roku. Byl on modyfikacja i adaptacja do polskich warunkéw systemu
NSC gieldy paryskiej. Zapewnial pelng automatyzacje procesu transakcyjnego,
a takze zdalny dostep do systemu obrotu instrumentami finansowymi oraz
informacji o sytuacji na rynku dla inwestoréw. Od 15 kwietnia 2013 roku war-
szawska gielda funkcjonuje w oparciu o nowy system transakcyjny UTP (Univer-
sal Trading Platform), stworzonego przez NYSE Technologies. Te sama platforme

4 Zamieszczono harmonogram sesji z roku 2009, poniewaz analiza empiryczna niniejszej pracy
zostala przeprowadzona na danych z tego roku.
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Tabela 2

Harmonogram sesji gieldowej na rynku kasowym w systemie notowan ciggtych

Rok 2009 Rok 2014
8.00-9.00 | r#yjmowanie zlece 8.30-9.00 |Faza przed otwarciem
na otwarcie
9.00 Faza otwarcia 9.00 Faza otwarcia
' (okreslanie kursu na otwarciu) ’ (okreslanie kursu na otwarciu)
9.00-16.10 |Faza notowan ciagtych 9.00-16.50 |Faza notowan ciaglych
16.10-16.20 | Przyjmowanie zlece 16.50-17.00 |Faza przed zamknieciem
na zamkniecie
16.20 Faza zamkniecia 17.00 Faza zamkniecia (okreslenie
’ (okreslenie kursu na zamknieciu) ’ kursu na zamknieciu)
16.20-16.30 |Faza dogrywki 17.00-17.05 |Faza dogrywki

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie www.gpw.pl (odczyt z dn. 14.05.2014 t.).

Tabela 3

Harmonogram sesji gieldowej w systemie notowan jednolitych

Rok 2014

8.30-11.00 Faza przez otwarciem

11.00 Faza otwarcia (okreslanie kursu jednolitego)
11.00-11.30 Faza dogrywki
11.30-15.00 Faza przez otwarciem

15.00 Faza otwarcia (okreslanie kursu jednolitego)
15.00-15.30 Faza dogrywki
15.30-17.05 Faza przez otwarciem

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie www.gpw.pl (odczyt z dn. 14.05.2014 r.).

obrotu stosuja gieldy grupy NYSE Euronext z siedzibami w Nowym Jorku, Pary-
zu, Lizbonie, Amsterdamie i Brukseli, jak réwniez wiele rynkéw gieldowych.
W poréwnaniu z WARSETEM, UTP jest znacznie szybszy, bardziej wydajny,
skalowalny i ma wieksza przepustowo$¢, co w praktyce oznacza mozliwosc
obstugi kilkadziesiat razy wiekszej liczby zleceh w danej jednostce czasu.
Podczas gdy w poprzednim systemie mozliwe bylo zrealizowanie 850 zlecen
w ciagu sekundy, UTP daje mozliwoé¢ przeprowadzenia okolo 20 tysiecy zlecen
na sekunde. UTP otwiera polski rynek kapitalowy na nowe kategorie graczy —
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w tym globalne firmy inwestycyjne, ktére stosuja techniki handlu algorytmicz-
nego. Dzieki wprowadzeniu UTP znacznie wzroslo zréznicowanie mozliwosci
inwestycyjnych, ktére oferuje GPW. Uruchamiane s kolejne segmenty rynku
instrumentéw pochodnych i nowe klasy aktywow, ktére wczeéniej nie mogty
by¢ wprowadzane na rynek przez ograniczenia technologicznie poprzedniego
system (www.gpw.pl, odczyt z dn. 14.05.2014 r.).

Poziom przejrzystosci na Gieldzie Papieréw Wartosciowych w Warsza-
wie jest wysoki, zaréwno w przypadku transparentnosci przed transakcjg jak
i po. Czlonkowie i inwestorzy maja pelny dostep do ksigzki zlecen. System
transakcyjny daje mozliwoé¢ pozyskania szczegélowych informacji o obrocie
instrumentéw finansowych. Zachowana jest jednak anonimowo$¢ dostarczycieli
plynnosci i graczy na gieldzie; zob. Doman (2011).

5. METODY POMIARU INTENSYWNOSCI
PROCESOW TRANSAKCYJNYCH

Modelowanie procesu naplywu informacji na rynek odgrywa kluczowa role
w inwestowaniu na rynkach finansowych, gdyz daje mozliwo$¢ prognozowania
wszelkich wielkosci charakteryzujacych badane instrumenty finansowe. Kla-
syczne podejécie w ekonometrii finansowej obejmuje modelowanie stép zwrotu
danego instrumentu, ktére odpowiadajgq réwnym odstepom czasu. W rzeczywi-
stodci czestotliwosc kolejnych kwotowanych cen nie jest stala. Przedziat czasu
pomiedzy kolejnymi zmianami cen instrumentéw finansowych, lub pomiedzy
transakcjami, dostarcza istotnych informacji dotyczacych intensywnosci procesu
transakcyjnego.

Dzieki automatyzacji systemoéw transakcyjnych na gieldach papieréw warto-
Sciowych powszechnie dostepne staly sie zbiory danych, ktére dokladnie opisuja
handel walorami. Rejestrowane sg wszystkie transakcje, w miare ich pojawiania
sie, ze wszelkimi charakterystykami opisujacymi dane zdarzenie finansowe.
Takie dane nazywane sa danymi o wysokiej czestotliwosci (ang. high frequency
data), danymi tikowymi (ang. tick-by-tick data) lub danymi transakcyjnymi (ang.
transaction data) — Bien (2005). Dane tikowe obejmuja czas dokonania transakgji,
cene, wolumen, cenach bid i ask, czy tez szczegélowe informacje o zleceniach.
Przy wyborze odpowiedniego narzedzia do analizy ekonometrycznej danych
o wysokiej czestotliwosci, nalezy pamieta¢ o ich pewnych charakterystycznych
cechach jakimi s3: nieréwnomierne rozmieszczenie obserwacji na osi czasu,
wystepowanie wielu transakcji w tym samym momencie, dyskretne zmiany cen
transakcyjnych, odbicia bid-ask, grupowanie sie intensywnosci transakcyjnych
i wystepowanie $réddziennej sezonowosci; Huptas (2013).

Konsekwencjg niesynchronicznego handlu i zarazem najwazniejsza cecha
danych o wysokiej czestotliwosci jest losowe rozlozenie kolejnych obserwa-
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cji w czasie, a wiec nierdowne odstepy miedzy nimi. Nieregularne obserwa-
cje mozna zamieni¢ na réwnoodlegle w czasie (np. godzinowe, 15-minutowe,
minutowe), co umozliwia¢ bedzie stosowanie klasycznych metod modelowania
szeregow czasowych. Jednak wiaze si¢ to najczesciej z utrata informacji jaka
niesie za soba proces transakcyjny, takze wybor sposobu transformacji danych
oraz przedzialu czasu, w ktérym maja by¢ one zagregowane, jest kwestig
problematyczng. Istnieje réwniez ryzyko blednego wnioskowania, poniewaz
efektem analizy danych tikowych w ustalonych odstepach czasu moga by¢
pozorne korelacje krzyzowe, a takze autokorelacje zwrotéw. Aby uwzglednié¢
informacje jakie niewatpliwe niosa za soba czasy trwania pomiedzy kolejnymi
obserwacjami, nalezy korzysta¢ z tzw. modeli w czasie transakcyjnym. Odstepy
miedzy wybranymi zdarzeniami traktowane sa jako zmienne losowe, natomiast
ciagg tych zmiennych jako proces stochastyczny. W badaniach mikrostruktury
rynkéw finansowych rozwazane sg nastepujace czasy trwania — Doman (2011),
transakcyjne czasy trwania (ang. trade duration), cenowe czasy trwania (ang. price
duration), wolumenowe czasy trwania (ang. volume duration) oraz czasy trwania
kierunku zmiany ceny (ang. directional change duration).

Transakcyjny czas trwania to czas oczekiwania na kolejng transakcje.
Jest jedna z metod pomiaru intensywnosci procesu transakcyjnego. W teorii
mikrostruktury wykorzystuje si¢ te czasy trwania jako zmienne zastepcze dla
pojawienia sie nowej informacji na rynku finansowym. Czesto tez dane te
sa zrédlem informacji na temat intensywnosci popytu na plynnos¢. Odstepy
pomiedzy transakcjami sg najczestszym przedmiotem badan empirycznych
danych o wysokiej czestotliwosci. Ponizszy wykres przedstawia przykladowy
szereg transakcyjnych czaséw trwania dla akcji spétki PKO BP z dnia 4 maja
2009 roku.
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Zrodlo: opracowanie wiasne.

Wykres 1. Transakcyjne czasy trwania w przypadku akcji PKO BP z dnia 4 maja 2009 roku
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Zrédlo: opracowanie wlasne.

Wykres 2. Cenowe czasy trwania w przypadku akcji PKO BP z dnia 4 maja 2009 roku

Cenowy czas trwania definiowany jest jako odstep czasu potrzebny do
zaobserwowania zmiany ceny instrumentu finansowego o pewna przyjeta arbi-
tralnie wartos¢. Wartos¢ ma by¢ wielokrotnoscia tzw. tiku cenowego i okresla
o ile cena musi spas¢ (lub wzrosna¢) by zarejestrowac jej zmiane. Cenowe
czasy trwania zwigzane sg z plynnoscia danego instrumentu, a takze z inten-
sywnoscia naplywu informacji na rynek. Czesto, a w szczegdlnosci na rynkach
kierowanych cenami, zamiast cen transakcyjnych rozwaza sie¢ tzw. midquotes,
czyli §rednig arytmetyczng cen kupna i sprzedazy w chwili zawarcia transak-
gji. Przykladowy szereg cenowych czaséw trwania zostal przedstawiony na
powyzszym wykresie (Wykres 2). Arbitralnie przyjeta wartoscig jest 1 grosz.

Wolumenowy czas trwania to czas potrzebny do zrealizowania w kolejnych
transakcjach okreslonej wartosci wolumenu, ktéra zostala ustalona arbitralnie.
Mozna zauwazyg¢, ze ta definicja nie okresla czasu trwania tak precyzyjnie jak
poprzednie — np. gdy zalozona wielkos¢ wolumenu zostanie przekroczona
w pojedynczej transakcji, powstaje problem czy nadwyzke zalicza¢ na poczet
kolejnego czasu trwania czy nie. Podobnie jak transakcyjne i cenowe czasy
trwania, wolumenowe czasy oczekiwania sg Zrédlem informacji o intensywno-
Sci popytu na plynnos¢. Traktowane sa takze jako zmienna zastepcza dla tzw.
intensywnosci wolumenu. Ponadto wykorzystuje sie je do analizy ptynnosci
oraz glebokosci rynku. Mozna réwniez bada¢ czas trwania wolumenu nad-
wyzkowego (ang. excess volume duration), czyli odstepu czasu potrzebnego do
zrealizowania nadwyzki wolumenu ofert sprzedazy lub ofert kupna. Nadwyzka
ta moze by¢ wskaZnikiem pojawienia sie nowej informacji na rynku, ktéra do
tej pory nie zostala zdyskontowana w cenach. Wykres ponizej ukazuje przy-
kladowy szereg wolumenowego czasu trwania, gdzie ustalona wielkoscig byt
$redni poziom wolumenu w badanym dniu.
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Wykres 3. Wolumenowe czasy trwania w przypadku akcji PKO BP z dnia 4 maja 2009 roku

Czas trwania kierunku zmiany ceny okresla sie jako odleglos¢ w czasie
pomiedzy kolejnymi dwoma ekstremami lokalnymi procesu cenowego. Jest to
zatem oczekiwanie na zakonczenie ciggu kolejnych wzrostéw (spadkéw) ceny,
a wiec zmiany trendu. Analogicznie jak w przypadku cenowych czaséw trwa-
nia mozna bada¢ zmiany ceny, ktéra przekracza pewng wartos¢, lub rozwazaé
ceny mid. Przykladowy szereg omawianych czaséw trwania przedstawiony
zostal ponizej.
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Wykres 4. Czasy trwania kierunku zmiany ceny w przypadku akcji PKO BP
z dnia 4 maja 2009 roku
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Podstawowe charakterystyki opisowe zostaly zestawione w Tabeli 4.

Tabela 4
Charakterystyki opisowe przedstawionych czaséw trwania
8= —~
a ()]

5.3 £ = v 2

Zc ] © g = Bl g S

= 2 o = = = = 2 L5

> « b= S = £ = = >3

g7 S £ | g | 25

o0& = 5 g g g £ 2 B &
transakcyjny 855 31,57 16 3 1 609 1853,35 | 43,05
cenowy 1314 20,09 8 0 0 609 132826 | 36,45
wolumenowy 2369 11,40 6 1 1 609 360,37 18,98
Kierunku 785 | 32,86 16 0 0 363 | 222287 | 47,15
zmiany ceny

Zrédlo: opracowanie wlasne.

Ze wzgledu na to, ze do przedstawienia przykladowych czaséw trwania
zdecydowano sie wykorzystac¢ proces transakcyjny dotyczacy jednej akeji z tego
samego dnia, mozna lepiej zauwazy¢ jak réznia sie charakterystyki badanych
szeregow. W niniejszej pracy przedmiotem analiz bedzie szereg czaséw trwania
zmiany kierunku ceny, ktéry rzadko wystepuje w badaniach empirycznych
w literaturze przedmiotu.

Powszechnym zjawiskiem w przypadku danych o wysokiej czestotliwosci
jest wystepowanie wielu transakcji w tej samej sekundzie. Takze transakcje
te moga by¢ zawierane na tym samym instrumencie w tej samej chwili, ale
po réznych cenach. Dzieje sie tak, poniewaz w okresach bardzo natezonego
handlu na rynkach jedna sekunda okazuje sie by¢ juz zbyt dlugim przedzia-
tem czasu by zarejestrowac wszystkie zmiany procesu transakcyjnego. Sytuacja
ta jest najbardziej widoczna na rynkach kierowanych zleceniami. Pojawianie
sie wielu transakcji w tym samym momencie stanowi wyzwanie dla badacza,
gdyz staje on miedzy innymi przed problemem ustalenia jednej ceny dla danej
sekundy, a wiec sposobem agregacji danych. Réwniez wystepowanie wielu
zerowych czaséw trwania moze sprawia¢ trudnoséci w zastosowaniu okreslo-
nych metod modelowania. Wystapienie wielokrotnych transakcji w tej samej
sekundzie niesie za sobg istotna informacje o tempie procesu transakcyjnego,
jednak juz iloé¢ zawartych transakcji w danej sekundzie nie jest kluczowa dla
wnioskowania; zob. Huptas (2013).

Kolejna cecha charakterystyczna danych tikowych jest ich dyskretnosé. Ceny
instrumentéw finansowych zmieniaja sie w sposéb skokowy. Wartoscia mini-
malng o jaka zmienia si¢ cena jest tzw. tik cenowy, mozna zatem zauwazy¢,
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ze ceny waloréw sa wielokrotnosciami pojedynczego tiku cenowego. Najcze-
Sciej zmiana ceny z transakcji na transakcje nastepuje o malg liczbe tikow. Na
Gieldzie Papier6w Wartosciowych w Warszawie wielkoé¢ tiku cenowego jest
zalezna od wartosci akcji. Warto nadmieni¢, ze wartos¢ tiku silnie wplywa na
funkcjonowanie rynku finansowego. Wraz ze zmniejszeniem tiku cenowego
zmniejsza sie bid-ask spread, co z kolei prowadzi do sptycania rynku; Bien (2005).

Nastepna cecha danych transakcyjnych zwiazana jest z bid-ask spreadem
oraz wystepowaniem na rynku animatoréw, ktérzy podtrzymuja jego ptynnosc.
Ustalajg oni rézne ceny kupna i sprzedazy instrumentu finansowego z czego
wynika wielko$¢ bid-ask spreadu. Konsekwencja wystepowania spreadu moze by¢
pozorna ujemna autokorelacja pierwszego rzedu zmian kursu transakcyjnego,
ktéra mozna zaobserwowaé nawet w wypadku gdy fundamentalna warto$é
instrumentu nie ulega zmianie. Zjawisko to nazywane jest odbiciem bid-ask
i powoduje ciagla fluktuacje cen transakcyjnych pomiedzy cenami bid i ask
w zaleznosci od zlecen. Mozna zatem wyciagnaé wniosek, ze obserwowane
zmiany cen na rynku nie musza $wiadczy¢ o pojawieniu sie nowej informacji
na rynku; zob. Doman (2006).

Dla danych o wysokiej czestotliwosci charakterystyczne jest grupowanie sie
intensywnosci transakcyjnych. Nowa informacja naplywa na rynek w ciagu dnia
z r6znym natezeniem, co przeklada sie na zréznicowana intensywnosc proce-
su transakcyjnego. Mozna zatem zauwazy¢ okresy podwyzszonej aktywnosci
inwestorow na rynku, jak i okresy, w ktérych liczba zawieranych transakcji
jest niska. W zwigzku z tym wystepuje grupowanie sie czasow trwania — po
okresach dlugich czaséw trwania nastepuja okresy krotkiego oczekiwania na
badana zmiane (i na odwrét) — Huptas (2013).

Bardzo typowym zjawiskiem, ktére obserwuje si¢ w szeregach danych tiko-
wych jest wystepowanie silnych efektow cyklicznych w ciaggu dnia. Zwigzane
jest to z pewna ustalona dzienna rutyna graczy na gieldzie. Wieksze nateze-
nie aktywnosci transakcyjnej ma miejsce tuz po otwarciu rynku, poniewaz
inwestorzy wykorzystuja wtedy informacje, ktére naptynely do nich w ciagu
nocy. Wraz z przyswajaniem tych wiadomosci aktywno$¢ transakcyjna spada
osiggajac swoje minimum we wczesnych godzinach popotudniowych (tzw.
efekt lunchu). Wraz ze zblizaniem sie do konca sesji natezenie zawieranych
transakcji wzrasta, poniewaz inwestorzy dokonuja korekty swoich pozycji,
badz je zamykaja. Zwiekszona aktywnos¢ transakcyjna graczy na poczatku
i na koncu sesji uwidacznia sie w kroétszych czasach oczekiwania na kolejna
transakcje, natomiast wyraznie nizsza aktywnos¢ w czasie lunchu skutkuje tym,
ze odstepy miedzy transakcjami sa dluzsze. Zatem wykres odwzorowujacy
$roddzienng sezonowos¢ bedzie mial ksztalt odwrdconej litery ,U”. Podobnie
jest w przypadku cenowych oraz wolumenowych czaséw trwania — Huptas
(2013). Nalezy mie¢ na uwadze te niezwykle istotng ceche danych o wysokiej
czestotliwosci i przed przystapieniem do analiz zaleca si¢ wyeliminowanie czyn-
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nika periodycznego, tak by nie falszowal on wnioskéw. W niniejszej pracy do
zlikwidowania czynnika wewnatrzdziennej sezonowosci zastosowano regresje
Nadaraya—Watsona, ktéra zostanie opisana w czesci 3.3.

6. MODELE ACD W BADANIACH DYNAMIKI CZASOW TRWANIA

Dane o wysokiej czestotliwosci charakteryzujg si¢ nieregularnoscia wystepo-
wania kolejnych zdarzen transakcyjnych. Obserwacje o nieréwnych odstepach
mozna zamieni¢ na dane regularnie pojawiajace si¢ na osi czasu, jednak wiaze
sie to z wieloma niedogodno$ciami. Przede wszystkim badacz musi by¢ $wia-
domy, Ze takiej transformacji danych towarzyszy przewaznie utrata informacji.
Wyb6r sposobu przeksztalcenia danych takze jest problematyczny, a otrzyma-
ny regularny szereg jest najczesciej zbudowany z przewazajacej liczby zer,
co skutecznie utrudnia jego modelowanie; zob. Doman (2011). Stosowanie
modeli w czasie transakcyjnym jest lepszym rozwiazaniem, gdyz nieregular-
noé¢ danych, uwzgledniana w tych modelach, niesie ze sobg istotne informacje.

Czas oczekiwania na kolejne zdarzenie traktuje si¢ jako zmienng losowa
o ustalonym rozkladzie prawdopodobienstwa, natomiast cigg tych zmiennych
jest procesem stochastycznym. W zwigzku z tym, Ze dane te nie naplywaja
regularnie uznaje si¢ taki szereg za proces punktowy. Procesem punktowym
nazywamy szczegllny rodzaj procesu stochastycznego, w ktérym punkty
generowane sa losowo na osi czasu; Pacuar (2006). Niech t € [0; +«) bedzie
zmienng opisujaca czas, natomiast {fy, t;, ..., t,, ...} to ciag chwil, w ktérych
nastapily dane zdarzenia procesu transakcyjnego, gdzie0 = t)<t; <... <t,<...
Zatem taki szereg momentoéw t = ¢t t;, ..., t, ... jest procesem punktowym.
Moéwimy o prostym procesie punktowym, gdy spelniony jest warunek, ze
t; < tiyp dla i=1, 2, ..., czyli momenty nie moga zachodzi¢ jednoczesnie. Do
opisu naplywania kolejnych zdarzen stosuje sie te procesy punktowe, w kto-
rych realizacja zdarzen zalezy od chwil, w ktérych wystepowaly zdarzenia
poprzedzajace; Pacuar (2006). Oznacza to, ze proces taki moze by¢ sformulo-
wany jako proces warunkowej intensywnosci transakcji. Podejscie to wystepuje
w przypadku rodziny modeli autoregresyjnego warunkowego czasu trwania
wprowadzonych przez Engle’a i Russela-Engle, Russel (1998) — ktére zostang
szczegblowo opisane w niniejszym rozdziale. Klasyczny model Engle’a i Rus-
sela zostal w ciagu lat wielokrotnie modyfikowany — ze wzgledu na rézny
rozklad skladnika losowego lub rézna posta¢ funkcyjna modelu; Bien (2005).
Wybrane podejScia wykorzystane w niniejszej pracy w analizie empirycznej
zostang omoéwione w czesci 2.1.

Dynamike oczekiwanego czasu trwania mozna opisa¢ modelem przedsta-
wionym w 1998 roku przez Engle’a i Russela zwanym modelem autoregresyjen-
go warunkowego czasu trwania, ACD (ang. Autoregressive Conditional Duration).
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Rozwazmy x; = t;— t;_1, co oznacza odstep czasu pomiedzy dwoma kolejnymi
zdarzeniami transakcyjnymi, ktére zaistniatly w chwili t; oraz t; ;. Ponadto, niech
F_1 oznacza zbiér informacji dostepnej do momentu ¢, ; wlacznie. Obserwowany
czas trwania (duration) wyrazony jest w postaci nastepujacego iloczynu; zob.
Engle, Russel (1998):

X; = lIIl' © &y

gdzie:
W, — warunkowa wartos$¢ oczekiwana czasu trwania,
g > 0 — skfadnik losowy:.

Zaklada sie, ze ¢; to ciag nieskorelowanych zmiennych losowych na dodat-
niej polosi rzeczywistej o jednakowym rozkladzie prawdopodobienstwa. Cha-
rakteryzuja sie one funkcja gestosci postaci f,(¢;) o wartosci oczekiwanej E(e;) = 1
oraz stalej wariancji Var(e;) = 02, co mozna zapisaé ¢;~i.i.d(1, 02). Zakladamy, ze
warunkowa warto$¢ W; jest poprawnie zdefiniowana, w zwigzku z czym praw-
dziwe jest zaloZenie, ze skladniki ¢; s stochastycznie niezalezne od W, czyli
g L W; zob. Huptas (2013). Skoro E(g;) = 1, to W; mozna przedstawi¢ naste-
pujaco:

W, = E(x;| Fiy).

Z kolei warunkowa wariancja czasu trwania jest postaci:
Var(x) F,) = W? e2

Podstawowa specyfikacja modelu ACD bazuje na liniowej parametryzacji
dynamiki oczekiwanego czasu trwania i jest ona postaci — Engle, Russel (1998):

p q
Y. =0+ Z] ox; ;+ Zlﬂj\l’i,j,
J= J=

gdzie:
w >0 a20, ﬁj > 0 — parametry modelu dla kazdego j = 1, 2, ..,
p, q — rzedy opdznienr odpowiednio dla x; oraz W,

Jest to klasyczny model okredlany jako ACD(p,q). Narzucone restryk-
cje na parametry sa wystarczajace dla nieujemnosci procesu czasu trwania.
Proces ten jest kowariancyjnie stacjonarny, gdy spelniony jest warunek, ze

Lo +Z‘;=1 B; < 1. Wowczas istnieje analityczna posta¢ bezwarunkowej
wartosci oczekiwanej:
E(x) = °

1_( 7:1%‘_ j‘=1ﬁj>‘
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W badaniach empirycznych czesto wykorzystywana jest uproszczona spe-
cyfikacja, czyli model ACD(1,1). Posta¢ modelu przedstawia si¢ nastepujaco:

x =W ¢,
lpl' = w +ox;_| + ﬁ lpi—ls

gdzie:
w >0,a=0,p=0— parametry modelu.

W niniejszej pracy zostaly zastosowane modele jedynie o pojedynczych
op6znieniach, w zwigzku z tym indeksy przy parametrach modelu beda pomija-
ne. Bezwarunkowa warto$¢ oczekwiana procesu w takim przypadku ma postac:

E(x;) = gdy a+pB<1.

[0
1—(a+p)

Natomiast jego bezwarunkowa wariancja wyglada nastepujaco:

Var(x) = [E(e )P0 1 f"/;f;_ﬁzgi gdy (a+pF-a’ol<1. (1)

Restrykcja na istnienie bezwarunkowej wariancji procesu jest jednoczesnie
warunkiem kowariancyjnosci procesu ACD(1,1). Z formuly (1) mozna wyprowa-
dzi¢ wzor na kwadrat wspélczynnika zmiennosci dla procesu, poprzez podzie-
lenie obu stron przez [E(x;)]*

,_ Var(x) _ , 1-2af-p°
BT EE T T By -t ?

Z formuly (2) wynika, ze zawsze gdy parametr a jest wigkszy od 0, wspoél-
czynnik zmiennosci V, jest wiekszy od odchylenia standardowego skladnika
innowadji o, (O‘ = /?ﬁi Modele ACD charakteryzuja si¢ tym, ze odchylenie
standardowe skladnika losowego o, réwna sie wspélczynnikowi zmiennosci ¢;

. — GE —
(gdyz E(e)) =1, zatem V, = Ee) -
dzenie, ze kiedy a > 0, czas trwania x; cechuje sie wiekszym rozproszeniem
od skladnika ¢;. Réwniez wraz ze wzrostem wartosci parametru a dyspersja
zmiennej x; rosna¢ bedzie w stosunku do dyspersji zmiennej ¢;. Kiedy odchylenie
standardowe o, bedzie wigksze lub réwne 1, wspdlczynnik zmiennosci czasu
trwania bedzie zawsze wigkszy od 1. Zjawisko to nazywane jest nadmiernym
rozproszeniem zmiennej (overdispersion) i jest wlasnoscig bardzo czesto spoty-
kang w analizie empirycznej czaséw trwania — zob. Huptas (2013).

W praktyce, jezeli w modelowanym procesie pojawiaja sie bardzo dlugie
lub bardzo krétkie czasy trwania, model ACD(p,q) ma tendencje do przeszaco-

0.). W zwiazku z tym, prawdziwe jest stwier-
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wywania warunkowej wartosci oczekiwanej. Ponadto, narzucone restrykcje na
dodatnio$¢ parametréow modelu moga sprawia¢ problemy natury numerycznej.
Dlatego powstalo wiele modyfikacji réwnania opisujacego warunkowa warto$é
oczekiwanig. Jedna z najwczesniejszych rozszerszen specyfikacji modelu ACD
byla wprowadzona przez Bauwensa i Giota — zob. Bauwens, Giot (2000) —
logarytmiczna wersja modelu ACD. Czas trwania opisywany jest tutaj poprzez
nastepujace relacje:

.x,' = ewi ° 8,’, (3)
W, = exp(y,;) zatem vy; = InW,

gdzie bledy ¢; ~i.i.d(u, 0%), tak wiec:

E@;|Fiy) = u - exp(yy).

Zaklada sie réwniez, ze dla modeli ACD stosunek ﬁ jest i.id,
i i-1
a zatem % takze jest i.i.d — Engle, Russel (1998). Do ukazania zaleznosci,
1

ktéra zgodnie z empirig skutkuje skupianiem sie czaséw oczekiwania, Bauwens
i Giot wprowadzili dwie specyfikacje modelu log-ACD réznigce sie postacia
funkcyjna sktadnika ¢,;. Pierwszy model log-ACD;(p,q) dany jest nastepujacym
wzorem (Bauwens, Giot (2008)):

P q
b, =w+ Z o;lng; ;+ Zlﬁjq)i,j:
- “

j=1

p q
=0+ ), o;lnx;_; + > (ﬁj_ aj)(/)ifj-
i=1

j=1

Druga wersja modelu log-ACD,(p,q) ma postac:

Dla obu wersji logarytmicznych modeli ACD warunkiem $cistej stacjonarnosci
procesu jest nieréwnos¢: |B;| < 1 — Huptas (2013). W niniejszej pracy wyko-
rzystywana jest wylacznie specyfikacja log-ACDy(1,1), ktéra mozna zapisac jako
nastepujgce rOwnanie:

In¥; = o + alng;; + fInW,_;.

Proces ten jest stacjonarny gdy |f| < 1.
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Wada logarytmicznej specyfikacji modeli ACD jest przede wszystkim fakt,
Ze nie istniejg ogdlne analityczne postaci bezwarunkowych momentéw procesu.
Z drugiej strony, niewatpliwa zaleta modeli log-ACD jest to, ze nie wymagaja
one nakladania restrykcji na a, f i o, gdyz budowa réwnania (3) zapewnia
dodatnio$¢ parametrow. Ponadto, innowacje ¢; 1, ktére wiagza si¢ ze zbyt dlugim
lub zbyt krétkim czasem trwania, oddzialuja na warunkowa wartos$é oczeki-
wana w sposob nieliniowy. Zastosowanie logarytmicznych modeli ACD w celu
testowania efektow mikrostruktury rynku jest korzystniejsze niz wykorzystanie
klasycznych modeli warunkowego czasu trwania; zob. Bauwens, Giot (2008).

Rozszerzenia modeli ACD rozwijaly si¢ takze w kierunku zmian typu rozkla-
du sktadnika innowagji ¢;, jako ze wyniki i jakos$¢ estymacji zaleza od wybranej
funkcji gestosci skltadnikéw losowych. W tej rodzinie modeli, mozliwym jest
zastosowanie dla zaburzen jedynie rozkladéw prawdopodobienstwa okreslo-
nych na zbiorze liczb dodatnich rzeczywistych.

Najprostszym i zarazem najpopularniejszym rozkladem wykorzystanym
do opisu zmiennej losowej ¢; jest rozktad wykladniczy. Model taki nosi nazwe
EACD(p,q); Engle, Russel (1998). Funkcja gestosci rozkladu wykladniczego dana
jest wzorem:

fe(€) = A exp(-Ae),
gdzie:
A — parametr, g > 0.

Warto$¢ oczekiwana oraz wariancja zmiennej wynosza odpowiednio:

lue = E(si) = A’
02 = Var(g) = A%

Skladniki losowe &; maja by¢ niezaleznymi zmiennymi losowymi o jednakowym
rozkladzie z wartoscig oczekiwang réwna 1, zatem dla ¢;~Exp(4) dla A = 1, czyli:

Je(€) = exp(=¢;).

Stosowanie rozkladu wykladniczego moze jednak okazac sie zbyt restrykcyjne;
Huptas (2013). Naturalnym uogélnieniem wykladniczego typu rozkladu ¢; dla
modeli ACD bedzie rozklad Weibulla, rowniez czesto uzywany w analizach
czasOw trwania. Model ten nazywany jest WACD(p,q). Funkcja gestosci rozkltadu
Weibulla ma nastepujaca postac:

er=3(3) enl~(3])
gdzie:

A, y — parametry. Ze wzgledu na wystepowanie w tym rozkladzie parametru
ksztaltu y funkcja gestosci moze lepiej dopasowywac sie do danych. Odpow-
iednio, warto$¢ oczekiwana i wariancja wynosza:
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U, = E(€) = /lr<1 + %)

02 = vartey = 22[r(1+ 2)~ ({1 +-L)
Y v/r
Gdzie I'(') — funkcja gamma. Aby spelnione zostalo zaloZenie o niezaleznosci
i jednakowym rozkladzie zmiennych ¢; o wartosci oczekiwanej réwnej 1, nalezy
dokona¢ reparametryzacji A:
A=—-21L
r(1+)
Y
Po tej modyfikacji gestoé¢ rozkladu Weibulla zmiennej ¢; bedzie mie¢ postac:

1 L\W! |
f.(g) = yr(l + y)(s;(l + Y)) exp< (s[r<1 + Y)) >

W niniejszej pracy wykorzystane zostang dwa przedstawione powyzej typy
rozkladéw skladnika losowego ¢; dla modeli ACD.

Do szacowania parametrow modeli ACD zastosowano Metode Najwiek-
szej Wiarygodnosci (MNW). Dla MNW fundamentalng kwestia bedzie wybor
i przyjecie danego rozkladu prawdopodobienstwa zmiennej losowej ;. Propo-
nowanymi przez literature przedmiotu rozkladami dla modeli ACD sa miedzy
innymi: rozklad wykladniczy, Weibulla, uogélniony gamma, logarytmiczno-nor-
malny czy rozklad Burra; Bief (2005). Warunkowy rozklad zmiennej x; stanowi

szczegolny przypadek rozkltadu skladnika losowego ¢; = ﬁ (gdy W;=1), zatem
warunkowa funkcja gestoéci x; ma nastepujaca postaé: '

oy — 1 Xi
(x| ¥;:0) = ?ifs <?l>,
gdzie:
0 — wektor estymowanych parametréw. Funkcje wiarygodnosci dla nieznanych
parametréw modelu konstruuje sie jako iloczyn N funkgji gestosci fix;| F)) dla
i=1,2, .., N (gdzie N — liczebnoé¢ proby), przy warunkach poczatkowych
X0, Wo:

L(6) = ﬁlf(xil‘l’i,@ ﬁ\pL (‘P )

Estymatorami parametréw 6 beda takie 6, dla ktérych funkcja wiarygodnosci
L(0) osigga maksimum. Do obliczenr wykorzystuje si¢ logarytm naturalny funk-
¢ji wiarygodnosci [(6). Taka transformacja nie zmienia polozenia maksimum,
a znacznie ulatwia proces optymalizacji:

N

(6) = nL(6) = ¥ [Inf(x|¥;0)] = 3 [infy(55) ~ In(¥)|.

i=1 i=1 i
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Estymatory MNW charakteryzuja sie asymptotycznym rozktadem normalnym.
Oznacza to, ze przy liczebnoéci N zmierzajacej do nieskoficzonosci rozktad
estymatora 6 bedzie rozkladem normalnym z wartoécia oczekiwana réwna
prawdziwej wartoéci wektora 6 i macierzy kowariancji réwnej V(6). Estymator
macierzy kowariancji ma nastepujaca postac':

13 3 Inf(x, )]‘

V(o) = —— e
e

W niniejszej pracy przy budowie modeli warunkowego czasu trwania zastoso-
wane zostaly dwa rozklady warunkowe: rozktad wykladniczy oraz Weibulla. Dla
rozkladu wykladniczego warunkowa funkcja gestosci czasu trwania jest postaci:

S| %:0) = rexp(— ).

l 1

W zwiazku z czym logarytm funkcji wiarygodnosci wyraza sie wzorem:

10) = ﬁ

W przypadku, gdy za rozklad ¢; przyjmiemy rozklad Weibulla, warunkowa
funkcja gestosci procesu x; wyglada nastepujgco:
y}

xil“<1 + l) !
v exp|—
Zatem logarytm funkcji wiarygodnosci opisuje sie za pomoca wzoru:

xI(1+) Y}.

Y
LIIi

Oszacowane estymatory beda zgodne i asymptotycznie najbardziej efektywne,
o ile rozklad skladnika losowego ¢; zostal wybrany poprawnie. Jesli rozklad
ten nie jest wlasciwy estymatory MNW traca swoje wlasnosci; zob. Bier (2005).

W przypadku estymacji procesu z wykorzystaniem logarytmoéw funkcji wia-
rygodnosci definiuje sie tzw. kryteria informacyjne pozwalajace na poréwnywa-
nie modeli. Najbardziej znang i najczesciej wykorzystywang miarg w badaniach
empirycznych jest kryterium informacyjne Akaike’a AIC (Akakie Information
Criterion). Jego formula okreSlona jest nastepujaco — Kufel (2007):

2000) 2k
N N’

+ In(¥;)|.

xr<1 +i)

: Y
v

1

fx;|¥:0) = —

X;

xiF<l + %)
v

l

1(6) = ﬁ{ In(” >+y1

AIC = —
gdzie:

k to liczba parametréw modelu, za§ N oznacza liczba obserwacji. Model o naj-
nizszej wartosci kryterium AIC jest uznawany za najlepszy w takim sensie,
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ze jest on najbardziej dopasowany do danych i zarazem najprostszy. Powyzej
przedstawiona miara zostanie wykorzystana do sporzadzenia rankingu modeli
ACD w dalszej czesci pracy.

W celu oceny i sprawdzenia poprawnosci obliczonych modeli, a w zwiazku
z tym trafnosci rankingu, mozna postuzy¢ sie¢ weryfikacjq statystyczng. Z racji
tego, ze w niniejszej pracy zestawiane sa modele ACD o warunkowych rozkla-
dach wykladniczym i Weibulla, zasadnym jest testowanie parametru ksztattu y,
ktéry przyjmujac za warto$¢ 1 sprowadza rozklad Weibulla do wykladniczego.
Testowanie y mozna przeprowadzi¢ przy pomocy testu t-Studenta. W tym przy-
padku hipoteza zerowa wobec alternatywnej bedzie przedstawiac sie nastepujaco:

Hy:v =1,
Hi:y=1

Sprawdzianem w tym tescie jest statystyka postaci:

7—1
roody)

W ramach modelu regresji liniowej przy zalozeniu normalnosci skladni-
kéw losowych oraz prawdziwosci hipotezy zerowej statystyka t ma rozkiad
t-Studenta o N-k-1 stopniach swobody, gdzie k to liczba parametréw (warto
zauwazyé¢, ze przy duzej liczbie obserwacji rozklad t-Studenta sprowadza sie do
rozkladu normalnego); zob. Wywiatl (2004). W przypadku modeli ACD stosuje
sie testowanie przyblizone. Z asymptotycznej normalnosci estymatora MNW
wynika przyblizony rozklad t-Studenta dla rozwazanej statystyki. Pozwala to na
wykorzystanie opisanego testu do weryfikacji istotnosci parametréw w modelu
ACD, ktoéry zostal oszacowany metoda najwiekszej wiarygodnosci.

Model mozna réwniez oceni¢ wykorzystujac test ilorazu wiarygodnosci,
ktory stuzy do poréwnywania réznych form funkcyjnych modeli. Jest on oparty
na réznicy logarytmoéw wartosci funkcji wiarygodnosci dla dwéch zestawianych
modeli. Test ilorazu wiarygodnosci stosowany jest bardzo czesto, gdyz daje
mozliwoé¢ poréwnywania modeli oszacowanych na tej samej prébie. W tym
przypadku test ten sprawdzac bedzie istotnoé¢ calego modelu z warunkowym
rozkladem Weibulla wzgledem modelu z warunkowym rozktadem wyktadni-
czym, w ktoérym parametr ksztaltu sprowadza sie do 1 (czyli bedzie to model
z warunkiem narzuconym na 7). Hipoteza zerowa zaklada¢ zatem bedzie, ze
rozkladem warunkowym danego modelu jest rozklad wykladniczy, natomiast
hipoteza alternatywna mowi¢ bedzie o tym, ze jest to rozktad Weibulla. Test
przeprowadzany jest za pomocg ponizszej statystyki; Wywial (2004):

LR = 2(111L] - lan),

gdzie InL; to logarytm naturalny funkcji wiarygodnosci modelu z narzuconym
warunkiem (z rozkladem wykladniczym), a InL, oznacza logarytm naturalny
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funkcji wiarygodnoéci modelu bez ograniczen (z rozkladem Weibulla). Sta-
tystyka LR ma rozklad chi-kwadrat o liczbie stopni swobody réwnej liczbie
wszystkich parametréw, wystepujacych w obu omawianych modelach.

Przedstawione metody zostang wykorzystane w empirycznej czesci pracy,
w ktorej za pomocg kryterium informacyjnego AIC zbudowano ranking modeli
ACD. Jego zasadnos¢ weryfikowana bedzie przy uzyciu opisanych testow staty-
stycznych. Ranking zostanie utworzony dla danych odsezonowanych oraz dla
tych niepoddanych odsezonowaniu, dzieki czemu mozliwe bedzie poréwnanie
pozycji modeli w rankingu przy uwzglednieniu wewnatrzdziennej cykliczno-
ci. W kolejnym podrozdziale oméwione zostana narzedzia wykorzystane do
eliminacji sezonowoSci.

7. REGRESJA NADARAYA T WATSONA JAKO NARZEDZIE
ELIMINAC]I SEZONOWOSCI WEWNATRZDZIENNE]

Wewnatrzdzienna sezonowos¢ jest cecha charakterystyczng danych o wyso-
kiej czestotliwosci, w tym czaséw trwania. Wlasnos¢ ta zazwyczaj powoduje
ich silng dodatnia autokorelacje; zob. Bieri (2005). Aby wyeliminowaé zjawi-
sko autokorelacji, nalezaloby usuna¢ efekt cyklicznosci, co jest mozliwe dzieki
odpowiedniej transformacji danych. Literatura przedmiotu postuluje, by przed
wlasciwym szacowaniem modeli ACD stosownie przeksztalci¢ zbiér danych;
Engle, Russel (1998). W tym celu dokonuje si¢ dekompozycji czaséw trwania
na czeé¢ deterministyczng ¢(t;) oraz stochastyczng x;. Dane transformowane sa
zgodnie z nastepujaca formula:

. X;

L

()

gdzie £, — czas trwania bez efektu cyklicznosci. Metoda powszechnie stoso-
wang do szacowania wewnatrzdziennej funkcji sezonowosci jest estymacja
jadrowa. Charakteryzuje si¢ ona przede wszystkim tym, ze analityczna posta¢
funkcji gestosci czasu trwania nie musi by¢ okreslona. Niech X bedzie zbiorem
skladajacym sie z n obserwacji d-wymiarowych, generowanych przez rozklad
prawdopodobiefistwa p(x). Dla & € X konstruowane jest O — czyli male oto-
czenie, w ktorym £ jest polozone w centrum. W przypadku gdy d=1, O bedzie
odcinkiem o dlugosci h. Otoczenie O ma wlasno$¢ — Hardle (1992):

[px)=P,

Prawdopodobienstwo, ze [ z n obserwacji nalezy do obszaru O zalezy od wiel-
kosci n i P. Dla dostatecznie duzego n, | przybliza sie nastepujaco:

l=n-P
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Przy bardzo matym h przyjmuje sig, Ze p(x) jest stale nad obszarem O:

P = p(x) - h.

Z czego wynika, Ze:

1
plx) ="

Formula ta stanowi przyblizenie wartosci funkcji gestosci prawdopodobien-
stwa w punkcie x. W celu oszacowania estymatora funkcji gestosci dla bada-
nego zbioru danych badacz przesuwa po obserwacjach ruchomym otoczeniem
(oknem) i w kazdego z nich wylicza p(x). W przypadku jadrowych estymatoréw
gestodci szeroko$¢ otoczenia jest stala, natomiast zmienia sie liczba I. Wplyw
punktéw nalezacych do okna wazy sie za pomoca funkcji jadrowej. Funkcjg
jadrowa nazywa sie jednoczynnikowa nieujemng funkcje gestosci prawdopo-
dobienstwa, ktéra spelnia nastepujace zalozenia — zob. Heiler (1999):

JK(z)dz =1,
[ZK(Z)GIZ =0,
JZZK(Z)dZ =K, < .
Zaklada sie ponadto, ze dla kazdego z € R funkgja ta jest symetryczna wzgledem
zera oraz ma w zerze maksimum globalne. Przyklady czesto wykorzystywanych

funkcji jadrowych przedstawia ponizsza tabela:

Tabela 5
Przyklady funkcji jagdrowych

dro trojkat
Jadro tréjkatne jadro trojkatne

Dersity

K(z) =1~z <, (2)
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Tabela 5

Jadro gaussowskie (normalne)

03

jadro normlane

Z o
1 2 % T
K(z) = (2m) % exp(—%)IR(z) .
2 o 2 :
Jadro Epanechnikova
jadro Epanechnikova
g 4
§ i
&
g o
3 2
K(Z)ZZ(I —ZZ)I|Z|51(Z) a o
8
8 4
2 o :
Jadro quartic N

K(2) = 200 =2P 1,0, ()

Density

000 005 010 015 020 025 030 035

Zrédlo: opracowanie wlasne.
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Dla zbioréw pochodzacych z przestrzeni wielowymiarowych (czyli gdy
d>1) mozna przyjaé, ze ich jadrem jest iloczyn funkcji jadrowych jednowy-
miarowych:

K(xy, %) = K(xp) - K(x).

Przy zadanej postaci funkcji jadrowej K formula na liczbe [ przyjmuje postac:

= g”:K<x—xi>,

d
i=1 h

przy czym dodatni wspoélczynnik  okresla sie mianem parametru wygladzania
lub szerokoscig pasma. Po podstawieniu powyzszej zaleznosci do réwnania
2.38 na p(x) wzér na estymator gestoSci w d-wymiarowej przestrzeni, czyli
tzw. estymator Rosenblatta—Parzena przedstawia sie nastepujaco; Hardle (1992):

il{(x_x").

n-hd,~=1 ]’ld

plx) =

Nadaraya i Watson w oparciu o powyzszy estymator jadrowy funkcji gestosci,
skonstruowali regresje jadrowa. Dana niech bedzie préba {y;, x;};-; taka, ze
y: € Rix; € Re o lacznej gestosci f(y.x). Do prognozowania wartoséci zmiennej
y potrzebna jest jej warunkowa funkcja gestosci dana wzorem:

fy,x)
folx) "

Na podstawie estymatora jadrowego funkcji gestosci Rosenblatta—Parzena otrzy-
muje sie nastepujace oszacowanie warunkowej gestosci y:

i, T S R
gl == e
ZLs ()

W wyniku wyliczenia nastepujacej calki: [y-g(ylx)dy uzyskuje sie oszacowa-
nie warunkowej wartosci oczekiwanej E(ylx), zwane estymatorem Nadaraya
i Watsona — Andersen i in. (2009):

n XX
Zizlyin<h—x>

n x_‘xi .
k(5

X

glylx) =

m(x) =

Jest to Srednia wazona zmiennej zaleznej, gdzie wagi zaleza od zmiennych
niezaleznych w nastepujacy sposob:
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X=X
&5

X

- n X —X;
w5

X

i

Stosujac powyzszy nieparametryczny estymator do zagadnienia eliminacji
sezonowosSci w niniejszej pracy, czynnik deterministyczny przyjmowac bedzie

postac: Py
Zl’.‘:lxiK< h )
n [_ti ’
DALEY

gdzie t to liczba sekund od poczatku sesji kazdego dnia (ewentualnie od pél-
nocy), natomiast 7 to liczba sekund od poczatku sesji (ewentualnie od péino-
cy) do momentu wystapienia zmiany kierunku ceny akgji. x; to czasy trwania
odpowiadajace momentom . K jest wybrang funkcjg jadra przy wspoétczynniku
wygladzania h.

Przyklad dziatania powyzszej metody najlepiej zobrazuje zestawienie jej
z dowolng regresja parametryczng. Rysunek ponizej (Wykres 5) przedstawia
odsezonowanie przykladowych czaséw trwania przy pomocy regresji Nadaraya
i Watsona oraz regresji liniowej.

Ukazane s na nim wykresy rozrzutu, na ktérych dla kazdej obserwacji
zaznaczona jest liczba sekund oczekiwania pomiedzy kolejnym zdarzeniem
transakcyjnym. Krzywa naniesiona szarym kolorem symbolizuje przebieg regre-
sji Nadaraya—Watsona, natomiast niebieska regresji liniowej estymowanej MNK.
Piki krzywych oznaczaja, ze liczba sekund do nastepnego zdarzenia byla duza,
czyli intensywno$¢ zjawiska byta niska. Natomiast ksztalttowanie sie wykresu
na niskim poziomie oznacza wysoka intensywno$¢ procesu transakcyjnego. Na
przykladzie regresji Nadaraya i Watsona dla cenowego czasu trwania mozna
zauwazy¢, ze przy 400. obserwacji zmiany ceny zaczynaja zachodzi¢ coraz
rzadziej, poniewaz na wykresie zaczynajg pojawiac sie piki. Zwiagzane jest to
zapewne z tzw. efektem lunchu. Na poczatku i koncu sesji gieldowej wykres
ksztattuje si¢ na niskich poziomach co jest typowe dla dziennego cyklu trans-
akcyjnego, poniewaz czesto$¢ zmian cen w tych okresach jest bardzo duza,
a wiec czas oczekiwania na kolejng zmiane bardzo maty.

Przytoczone poréwnania wyraznie ukazuje, ze regresja Nadaraya—Watsona
lepiej dopasowuje si¢ do danych niz regresja liniowa, a co za tym idzie wierniej
oddaje efekt sezonowosci wewnatrzdzienne;.

Nalezy zaznaczy¢, ze wyniki danej estymacji nieparametrycznej zaleze¢ beda
od wybranej funkgji jadrowej. W powyzszym przykladzie uzyto jadra normalne-
go. Wybor jadra jest wazny, ale nie az tak jak wlasciwy wyboér szerokosci pasma.

¢(ti) =
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Decyzja co do parametru wygladzania zalezy od wielkosci préby. W niniejszej
pracy jest on réwny 2,78sN-92 (s — odchylenie standardowe z préby, N — liczba
obserwacji), natomiast zastosowana funkcja K jest jadro normalne.
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8. WYNIKI EMPIRYCZNE

Obliczenia przeprowadzone zostaly przy uzyciu pakietu statystycznego R oraz
Statistica, natomiast przygotowanie danych dokonano za pomoca programu MS
Excel. Dane transakcyjne pobrane zostaly ze strony www.stooq.pl. Modelowa-
niu poddano czasy trwania pomiedzy kolejnymi zmianami kierunku cen akgji.
Zdecydowano si¢ na analize czasoéw oczekiwania na zdarzenia tego typu ze
wzgledu na rzadkie wystepowanie podobnego badania w literaturze przedmio-
tu. Gléwnym celem bylo rozpatrzenie wplywu wewnatrzdziennej sezonowo-
ci wystepujacej w rozwazanym zbiorze danych. Do opisu ksztaltowania sie
czasOw trwania kierunku zmiany cen wykorzystano rézne typy modeli ACD,
ktére uporzadkowano ze wzgledu na jakos¢ dopasowania do danych. Analiza
sprowadzala si¢ do monitorowania ewentualnej zmiany rankingu modeli wobec
odsezonowania danych metodg estymacji jadrowe;j.

Badany zbiér danych transakcyjnych zawiera zestawienie cen akcji i wolu-
mendéw spotki PKO BP z godzing ich pojawienia sie oraz data, w ktérej dana
sesja gieldowa nastapita. Przykladowy fragment zbioru danych wyglada naste-
pujaco:

Tabela 6
Fragment badanego zbioru danych
Spotka Data Godzina Cena Wolumen
PKOBP 20090504 09:00:53 27,41 80
PKOBP 20090504 09:00:56 27,45 360
PKOBP 20090504 09:01:18 27,40 100
PKOBP 20090504 09:01:21 27,44 40
PKOBP 20090504 09:01:21 27,40 2688

Zrédlo: opracowanie wlasne.

Dane zebrane zostaly z dni od 4. do 15. maja 2009 roku, a wiec obejmowaly
2 tygodnie — 10 dni roboczych. Wybrano spétke PKO BE poniewaz w badanym
okresie odznaczala sie ona najwyzsza ptynnoscia sposrod spoétek portfela WIG20;
zob. Huptas (2013). Na podstawie powyzszych danych obliczono czas trwania
kierunku zmiany ceny, czyli okres pomiedzy kolejnymi zmianami trendu pro-
cesu cenowego. Czas ten mierzono z dokladnoscig do jednej sekundy. Mozna
zatem w rozwazanym szeregu znalez¢ obserwacje zerowe. Dzieje sie tak gdy
zdarzenie transakcyjne zajdzie w czasie krotszym niz 1 sekunda, czyli w tym
przypadku — jesli w przeciggu sekundy cena akcji zmieni swojg tendencje
z rosnacej na malejaca (lub odwrotnie). Zerowe czasy trwania pociagaja za
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soba problemy natury numerycznej, z tego powodu przed estymacja modeli
skorygowano szereg dodajac do kazdego pomiaru 1 sekunde. Do analizy wzieto
pod uwage jedynie obserwacje dla fazy notowan ciggltych. Na GPW notowa-
nia cigglte w 2009 roku mialy miejsce od godziny 9:00 do 16:30 w dni robocze.
Na potrzeby badania przyjeto ,plynne” konce sesji gieldowej. Oznaczalo to,
ze ostatni czas trwania zmiany kierunku ceny w dniu odpowiadal ostatniej
pojawiajacej sie transakcji, a okres pomiedzy konicem jednego dnia a poczat-
kiem drugiego wynosi 0. Wykres ponizej obrazuje ksztaltowanie sie¢ pozioméw
czasOw oczekiwania na kolejna zmiane trendu cenowego w badanym okresie.
Zbudowany szereg skladal sie z 5587 obserwaciji, ktére podlegaly modelowaniu.
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Zrodlo: opracowanie wiasne.

Wykres 6. Czas trwania kierunku zmiany ceny w dniach od 4. do 15. maja 2009 roku

W celu przyblizenia wstepnych charakterystyk zbioru danych obliczono
statystyki opisowe, ktére przedstawia Tabela 7. Natomiast ksztaltowanie sie
gestosci szeregu ukazano na wykresie ponizej, ktéry przedstawia histogram
badanych czaséw trwania.

Srednia liczba sekund jaka mijata miedzy dwoma kolejnymi zmianami kie-
runku trendu cenowego wynosilta okoto 45. Polowa obserwacji nie przekraczata
poziomu 22 sekund. Najczestszg wartoscia w badanym szeregu byta 1 sekunda.
Maksymalnym zaobserwowanym czasem trwania byly 662 sekundy, natomiast
minimalnym — 1 sekunda. Wariancja szeregu wyniosta okolo 3918. Przecietnie
obserwacje réznily sie¢ od $redniego czasu trwania o okolo +/- 62 sekundy.
Wspoélczynnik zmienno$¢ na poziomie 1,39 wskazuje, ze wartoé¢ odchylenia
standardowego jest wyzsza niz Sredniej. Obserwujemy zatem zjawisko nadmier-
nego rozproszenia badanej zmiennej, ktore jest typowe dla danych o wysokiej
czestotliwosci. Skosnoé¢ na poziomie 3,27 méwi o dodatniej asymetrii rozkltadu
czaséw oczekiwania, co réwniez potwierdza histogram. Oznacza to, ze wiek-
sz0$¢ obserwacji ma wartos¢ nizsza niz Srednia. Wysoka dodatnia wartos¢ kur-
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tozy (16,1) jest konsekwencja dyskretnego charakteru analizowanych danych.
Czasy trwania na zmiane kierunku ceny podlegaja takze istotnej dodatniej
autokorelacji, co ukazuje ponizszy autokorelogram.

Tabela 7

Statystyki opisowe badanych czaséw trwania w sekundach
Srednia 45,08
Mediana 22,00
Modalna 1,00
Wariancja 3918,21 [s?]
Odchylenie standardowe 62,60
Minimum 1,00
Maksimum 662,00
Wspolczynnik zmiennosci 1,39
Skosnosé 3,27 [s%]
Kurtoza 16,10 [s4]
ACEF(1) 0,151

Zrédlo: opracowanie wlasne.

histogram czasow trwania zmiany kierunku cen
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Zrédlo: opracowanie wlasne.

Wykres 7. Histogram badanych czaséw trwania
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Zrédlo: opracowanie wiasne.

Wykres 8. Funkcja autokorelacji czastkowej analizowanego czasu trwania

Wykres zbudowany zostal dla pierwszych 20 opdznieri. Warto$¢ wspot-
czynnika autokorelacji pierwszego rzedu wynosi 0,151. Zauwazalna jest male-
jaca tendencja funkcji autokorelacji czastkowej. Dodatnia autokorelacja moze
by¢ wynikiem efektu sezonowosci wewnatrzdziennej. Uwzglednienie efektu
wewnatrzdziennej cyklicznosci odbyla sie przy pomocy regresji nieparame-
trycznej Nadaraya i Watsona z funkcja jadrowa normalng. Metode te wyko-
rzystano do okreslenia czynnika deterministycznego ¢(t;) dla odsezonowanego
czasu trwania. Oszacowanie przeprowadzone zostato dla kazdego dnia osobno.
Odwzorowanie wewnatrzdziennej sezonowosci na podstawie wynikow esty-
magcji jadrowej przedstawiaja wykresy ponize;.

Typowym ksztaltem odwzorowania wewnatrzdziennej cykliczno$ci trans-
akcyjnych czaséw trwania jest, opisywany w literaturze, ksztalt odwréconej
litery ,U” — Huptas (2013). Swiadczy on o wysokiej intensywnosci zawierania
transakcji w godzinach porannych, nastepnie spowolnieniu procesu transak-
cyjnego w godzinach okolo-poludniowych (tzw. ,efekt lunchu”) i znéw wyso-
kiemu natezeniu transakcji pod koniec sesji gieldowej. Najbardziej podobny
ksztalt odwzorowania sezonowosci mozna zaobserwowa¢ na wykresie z dnia
6 maja, jednak latwo zauwazy¢, ze w przypadku pozostalych badanych dni
nie ma tego efektu silnie zarysowanego. Efekt cykliczno$ci mozna tu uzna¢ za
staby, dlatego badanie czy istotnie wplywa on na wyboér najlepszego modelu
opisujacego czas oczekiwania jest zasadne.

Statystyki opisowe czaséw trwania po usunieciu komponentu wewnatrz-
dziennej cyklicznosci zestawione zostaly w Tabeli 8. Ponizej przedstawiony
zostal rowniez histogram odsezonowanych danych oraz wykres ich funkcji
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autokorelacji czgstkowej. Mozna zauwazy¢, ze dane nie charakteryzuja sie juz
istotng dodatnig autokorelacjg rzedu 1. (wspétczynnik autokorelacji na poziomie
0,011). Zatem likwidacja efektu sezonowosci wewnatrzdziennej wyeliminowata
to zjawisko.
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Zrédlo: opracowanie wlasne.

Wykres 9. Ksztaltowanie si¢ wewnatrzdziennej sezonowosci
w dniach od 4. do 15. maja 2009 roku

Do opisu czasu oczekiwania na zmiane kierunku ceny zastosowano modele
warunkowego czasu trwania ACD — specyfikacje klasyczna oraz logarytmiczna
z rozkladami warunkowymi wykladniczym i Weibulla. Estymacja parametréw
przeprowadzona zostala Metoda Najwiekszej Wiarygodnosci. Modele zbudowa-
no i oszacowano dla czaséw trwania z efektem cyklicznosci wewnatrzdziennej
oraz dla danych odsezonowanych. Wyniki przedstawiono ponizej w Tabelach 9
oraz 11. Tabele wynikowe podzielone sa na dwie czedci pod wzgledem posta-
ci rozkladu warunkowego skladnika losowego modeli. Dla kazdego modelu
podano wartoéci oceny MNW parametréw, ich bledy Srednie szacunku oraz
wartos¢ p-value, czyli empiryczny poziom istotnosci, przy ktérym odrzuca sie
hipoteze zerowg méwigca o zerowaniu si¢ danego parametru. Podano réwniez
kryteria informacyjne AIC obliczone dla kazdego modelu.
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Tabela 8

Statystyki opisowe odsezonowanych czaséw trwania

Liczba obserwacji 5587
Srednia 0,982
Mediana 0,609
Wariancja 1,278
Odchylenie standardowe 1,131
Minimum 0,010
Maksimum 13,989
Wspélczynnik zmiennosci 1,152
Sko$nos¢ 2,728
Kurtoza 13,109
ACF(1) 0,011

Zrédlo: opracowanie wlasne.

histogram czaséw trwania zmiany kierunku cen bez efektu sezonowosci
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Zrodlo: opracowanie wiasne.

Wykres 10. Histogram badanych czaséw trwania
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Wykres 11. Funkcja autokorelacji czgstkowej analizowanego czasu trwania
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Tabela 9

Estymacja MNW parametréw modeli ACD dla danych z wewnatrzdzienng sezonowoscig

Warunkowy rozklad wykladniczy

Model ACD Model log-ACD
AIC 52803,42 AIC 52758,37
Parametr Ocena Sii%i;]zu p Parametr Ocena siiii;lzu [4
® 0,5095 0,10 0,00 ® 0,0743 0,010 0,00
o 0,0628 0,01 0,00 o 0,0502 0,003 0,00
0,9268 0,01 0,00 B 0,9398 0,004 0,00
Warunkowy rozklad Weibulla
Model ACD Model log-ACD
AIC 52499,18 AIC 52478,25
Parametr Ocena slji%i;;u 4 Parametr Ocena sii%i;lzu [4
® 0,5128 0,11 0,00 ® 0,0803 0,010 0,00
a 0,0652 0,01 0,00 o 0,0532 0,004 0,00
B 0,9242 0,01 0,00 0,9357 0,005 0,00
Y 0,8466 0,01 0,00 Y 0,8503 0,010 0,00

Zrédlo: opracowanie wlasne.
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Mozna zauwazy¢, ze wszystkie parametry w kazdym z analizowanych
modeli s statystycznie istotne, gdyz wartosci p-value s mniejsze od zalozonego
poziomu istotnosci 0,05. Warunki nieujemnosci parametréw modeli ACD sa
spelnione. Dowodem na zakladang wlasno$¢ nadmiernego rozproszenia
danych jest to, ze oceny parametrow a modeli klasycznych sa wieksze od 0.
Warunek kowariancyjnej stacjonarnosci dla formuly podstawowej na warun-
kowa warto$¢ oczekiwana W, zostal spetniony zaréwno w przypadku modelu
z warunkowym rozkladem wykladniczym jak i rozkladem Weibulla, ponie-
waz suma parametrow a + 8 < 1. Takze dla kazdej oszacowanej specyfikacji
log-ACD proces jest stacjonarny, gdyz wartosci parametrow 3 sa na modut
mniejsze od 1.

W przypadku podstawowej formuty ACD mozliwym jest okreslenie bezwa-
runkowej wartosci oczekiwanej modelu E(x), poniewaz istnieje jej analityczna
posta¢. Dla modelu ACD z warunkowym rozkladem wykladniczym $redni
bezwarunkowy czas oczekiwania na kolejng zmiane kierunku cen akcji PKO
BP wyniost okolo 49 sekund. Natomiast $redni bezwarunkowy czas trwania
zmiany kierunku cen w przypadku modelu ACD z warunkowym rozkladem
Weibulla jest rowny okolo 48 sekund. Rozklad warunkowy rozwazanych modeli
nie ma wplywu na jako$¢ oszacowania tej wilasnosci procesu.

Zaleznie od wybranego rozkladu warunkowego mozna zauwazy¢, ze dla
tych samych specyfikacji wartosci ocen MNW sie r6znia. Dla podstawowego
ACD parametry w maja bardzo podobny poziom, jednak parametr a w modelu
z warunkowym rozkladem Weibulla jest wyzszy o 3% od jego odpowied-
nika w modelu z warunkowym rozkladem wykladniczym. Parametr 8 za$
w modelu z rozkladem Weibulla jest nizszy od tego w modelu z rozkladem
wykladniczym o okolo 1%. Najwieksza réznice mozna zaobserwowa¢, gdy
poréwnuje sie¢ wartoéci parametrow y. Nalezy mie¢ na uwadze, ze w przy-
padku specyfikacji z warunkowym rozkladem wykladniczym parametr ten
sprowadza sie do 1, jest on zatem wyzszy o ponad 15% od y oszacowane-
go dla modelu z warunkowym rozkladem Weibulla. W przypadku modeli
log-ACD mozna zaobserwowac wieksza réznice w wartosciach parametréow.
Parametr @ modelu z wykladniczym rozkladem warunkowym jest o 8% niz-
szy niz jego odpowiednik w modelu z rozkladem Weibulla. Réwniez wieksza
zmiana wystepuje dla a, gdyz parametr ten w modelu z warunkowym roz-
kladem Weibulla jest o 5% wyzszy od a w modelu z warunkowym rozkla-
dem wykladniczym. Parametr 8 zachowuje sie podobnie jak dla specyfikacji
klasycznej ACD — réznica jest taka sama. Rowniez sytuacja dla parametru y
jest analogiczna, poniewaz w modelu z rozkladem warunkowym Weibulla
jest on nizszy o 15% niz jego odpowiednik w modelu z warunkowym roz-
kladem wykladniczym.

Z zaprezentowanego zestawienia mozna réwniez odczytac jak dobrze dany
model w stosunku do innych dopasowuje sie do danych. Méwi o tym warto$¢
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kryteriow informacyjnych AIC. Najlepsza specyfikacja to ta o najnizszej warto-
Sci AIC — zostala ona podkreS§lona w powyzszym zestawieniu. Na podstawie
wartosci kryteriow zbudowano ranking modeli ACD, przedstawiony ponizej.

Tabela 10
Ranking modeli ACD dla danych z wewnatrzdzienng sezonowoscia
Pozycja Model AIC
1. log-ACD z warunkowym rozkladem Weibulla 52478,25
2. ACD z warunkowym rozkladem Weibulla 52499,18
3. log-ACD z warunkowym rozkladem wykladniczym 52758,37
4. ACD z warunkowym rozkladem wykladniczym 52803,42

Zrédlo: opracowanie wlasne.

Modelem, ktory jest najlepszy do opisu czasu trwania zmiany kierunku cen
akcji PKO BPF dla danych niepoddanych eliminacji wewnatrzdziennej sezono-
wosci, jest model log-ACD z warunkowym rozkladem Weibulla.

Pierwsza pozycja w rankingu tej specyfikacji zostala podparta testami sta-
tystycznymi przyblizonym r-Studenta oraz ilorazu wiarygodnosci. Sprawdzono
hipoteze zerowa méwiaca o tym, ze parametr y jest rowny 1. Statystyki testowe
t = -15,34 dla podstawowej specyfikacji oraz + = —-14,97 dla modelu log-ACD
znajduja sie w obszarze krytycznym, zatem wskazuje one na odrzucenie hipo-
tezy zerowej na poziomie istotnosci rownym 0,05. Oznacza to, ze warunkowy
rozklad wykladniczy (dla ktérego y = 1) jest mniej preferowany. W tescie ilo-
razu wiarygodnosci hipoteza zerowa moéwila o tym, ze rozkladem skiadnikéw
losowych jest rozklad wykladniczy, natomiast hipoteza alternatywna wskazuje,
ze innowacje maja rozklad Weibulla. Dla klasycznych modeli ACD statystyka
testowa LR = 306,24 za$ dla modeli log-ACD LR = 282,12. Obie statystyki znaj-
duja si¢ w obszarze krytycznym, dlatego hipoteza zerowa zostala odrzucona na
poziomie istotnosci 0,05, na korzy$¢ hipotezy alternatywnej méwiacej o tym,
ze skladniki losowe maja warunkowy rozkiad Weibulla.

Dla danych bez wewnatrzdziennej cyklicznosci wyniki estymacji zostaly
przedstawione ponizej, w Tabeli 11. Tabela wynikowa wskazuje, ze wiekszo$¢
parametréw jest statystycznie nieistotna na powszechnie przyjmowanych pozio-
mach istotnosci. Bledy $rednie szacunku sa na o wiele wyzszym poziomie niz
w przypadku modelowania danych z efektem sezonowosci. Mozna zauwazyé¢,
ze warunek nieujemnosci w przypadku modelu ACD z warunkowym rozkla-
dem wykladniczym nie zostal spetniony dla parametru 3, jednak wynika¢ to
bedzie z bledu numerycznego; dla innych parametréw modeli klasycznych
zalozenie to jest spelnione. Oceny parametréw o specyfikacji podstawowych
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sa dodatnie, tak wiec zjawisko nadmiernego rozproszenia danych nadal wyste-
puje, nawet po eliminacji efektu cyklicznosci wewnatrzdziennej. Parametry
kazdego oszacowanego modelu sg na modul mniejsze od 1 co wskazuje, ze
procesy te sa stacjonarne.

Tabela 11

Estymacja MNW modeli ACD dla danych bez efektu wewnatrzdziennej sezonowosci

Warunkowy rozklad wykladniczy

Model ACD Model log-ACD
AIC 10974,03 AIC 10972,89
Parametr Ocena slj;?:z;l:u p Parametr Ocena sfzi?:i ;I:u p
® 0,9792 0,36 0,0059 ® -0,0133 0,02 0,444
o 0,0121 0,01 0,3279 o 0,0048 0,01 0,6434
B -0,0098 0,36 0,9783 B 0,1186 0,47 0,8014

Warunkowy rozklad Weibulla

Model ACD Model log-ACD
AIC 10880,54 AIC 10869,91
Parametr Ocena SS;ZinSI:u [4 Parametr Ocena SS;ZZTISIZM p
® 0,9562 0,41 0,0189 ® -0,0464 0,03 0,1075
o 0,0108 0,01 0,4233 o -0,0082 0,00 0,0176
B 0,0131 0,42 0,9747 B -0,9463 0,02 0,0000
Y 0,9066 0,01 0,0000 Y 0,907 0,01 0,0000

Zrédlo: opracowanie wlasne.

Na podstawie oszacowanych ocen MNW obliczono bezwarunkowe warto$ci
oczekiwane dla specyfikacji klasycznych ACD. Dla modelu z warunkowym
rozkladem wykladniczym bezwarunkowa warto$¢ oczekiwana czasu trwania
zmiany kierunku ceny bez efektu sezonowosci wynidst okoto 0,9814, natomiast
dla modelu z warunkowym rozkladem Weibulla E(x) = 0,9796.

Mozna zauwazy¢, ze ze wzgledu na wybrany rozklad warunkowy, parame-
try w tych samych specyfikacjach modeli r6znig si¢ diametralnie. Przyktadem
moze by¢ parametr @ w modelach logarytmicznych — dla modelu z warun-
kowym rozktadem wykladniczym jest az 350% nizszy od swego odpowiednika
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w modelu z warunkowym rozkladem Weibulla. Réwniez znaki stojace przy
danych parametrach r6znig si¢ w tych samych specyfikacjach. Mozna na podsta-
wie tej obserwacji wysnu¢ wniosek, ze dla danych odsezonowanych stabilno$é
parametréw jest o wiele nizsza niz dla tych z efektem cyklicznosci wewnatrz-
dziennej. Parametry y dla modeli z warunkowym rozkladem Weibulla (zaréwno
klasycznych jak i log-ACD) sa 0 10% nizsze od y w modelach z warunkowym
rozkladem wykladniczym.

Najnizsza wartos¢ AIC, a zarazem najlepszy model, zaznaczono w powyz-
szej tabeli wynikowej. Ranking modeli ACD dla danych odsezonowanych przed-
stawiono ponizej.

Tabela 12

Ranking modeli ACD dla danych bez efektu wewnatrzdziennej sezonowosci

Pozycja Model AIC
1. log-ACD z warunkowym rozkladem Weibulla 10869,91
2. ACD z warunkowym rozkladem Weibulla 10880,54
3. log-ACD z warunkowym rozkladem wykladniczym 10972,89
4. ACD z warunkowym rozkladem wykladniczym 10974,03

Zrédlo: opracowanie wiasne.

Na podstawie kryterium informacyjnego AIC najlepszym modelem dla
danych poddanych odsezonowaniu jest specyfikacja log-ACD z warunkowym
rozkladem Weibulla. Jak wczesniej, poprawnos¢ rankingu potwierdzaja prze-
prowadzone testy statystyczne. Ponownie w przyblizonym tedcie t-Studenta
hipoteza zerowa méwila o tym, ze parametr y = 1. Odpowiednio dla specyfikacji
podstawowej ACD i logarytmicznej ACD statystyki testowej ksztaltujg si¢ na
nastepujacych poziomach: t = -9,34 oraz t = -9,3. Oznacza to, Ze na poziomie
istotnosci réwnej 0,05 znajduja sie one w obszarze krytycznym, a wiec przy
tej istotnosci hipoteza zerowa zostata odrzucona. Dla danych odsezonowanych
réwniez warunkowy rozklad wykladniczy nie jest preferowany, co odzwier-
ciedlone jest w rankingu. Podobnie jak wczesniej, w tescie ilorazu wiarygod-
nosci hipoteza zerowa moéwi, ze rozkladem sktadnikéw losowych jest rozkiad
wykladniczy, natomiast hipoteza alternatywna glosi, ze rozkladem innowacji
jest rozkltad Weibulla. Statystki testowe LR = 95,47 dla modeli podstawowych
oraz LR = 104,98 dla modeli log-ACD znajduja sie w obszarze krytycznym
przy istotnosdci na poziomie 0,05. Zatem odrzucona zostala hipoteza zerowa
na korzy$¢ alternatywnej, ktora glosi, ze rozkladem warunkowym jest rozktad
Weibulla.
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Przeprowadzona analiza ukazala, Ze pomimo eliminacji efektu sezonowosci
wewnatrzdziennej ranking oszacowanych modeli ACD nie zmienia si¢. Nie-
zaleznie czy estymuje sie dane z sezonowoscig czy bez, najlepszym modelem
jest ten najbardziej skomplikowany pod wzgledem specyfikacji i o ogodlniej-
szej postaci rozkladu warunkowego, czyli model log-ACD z warunkowym
rozkladem Weibulla. Fakt, ze ranking modeli po odsezonowaniu danych sie
nie zmienia $wiadczy o tym, ze poddawanie szeregu eliminacji cyklicznosci
wewnatrzdziennej jest zbedne. Moze to by¢ zwigzane z tym, ze efekt sezo-
nowosci dla czaséw oczekiwania na kolejna zmiane kierunku ceny jest staby.
Badacz nie musi zatem stosowa¢ skomplikowanych metod likwidowania efektu
sezonowosci, jesli analizuje czas trwania kierunku zmiany ceny.

9. PODSUMOWANIE

Jednym z celéw niniejszej pracy byl wyboér najlepszego modelu ACD opisu-
jacego ksztaltowanie sie czasow oczekiwania na kolejng zmiang trendu ceno-
wego akcji PKO BE Rozwazane byly tezy, czy rozszerzone modele ACD lepiej
modelujg badany zbiér danych od podstawowych specyfikacji, jak rowniez czy
rozklad warunkowy powinien przyjmowac bardziej ogélng posta¢. Kolejnym
celem byla analiza wplywu odsezonowania danych metoda estymacji jadro-
wej na zachowanie sie rankingu dopasowania modeli ACD. Dokonano dekom-
pozycji czaséw trwania kierunku zmiany ceny na czes$¢ stochastyczng oraz
deterministyczng. Nastepnie dla kazdego badanego dnia osobno oszacowano
ksztattowanie si¢ funkcji sezonowosci wewnatrzdziennej, na podstawie ktérych
mozna bylo okredli¢ jak silny jest efekt cyklicznosci dla tego typu danych.

Podjeto analizy z wykorzystaniem modeli warunkowego czasu trwania,
gdyz pomimo tego, ze w literaturze $wiatowej modele te maja juz ugruntowana
pozycje, to w Polsce obserwuje sie nieliczne prace z zakresu ich zastosowan,
zob. Doman (2011), Huptas (2013), Bien (2005). Réwniez decyzja co do badania
czasOw trwania kierunku zmiany ceny powodowana byla tym, ze tego typu
dane sa bardzo rzadko rozwazane w literaturze przedmiotu — wiedza na
temat ich wlasnosci nie jest tak mocno ugruntowana jak na temat wtasciwosci
czasOw transakcyjnych lub cenowych czaséw trwania.

Analiza empiryczna dotyczyla oszacowania modeli warunkowego czasu
trwania dla czaséw oczekiwania pomiedzy kolejng zmiang kierunku ceny akcji
PKO BP w dniach od 4 do 15 maja 2009 roku. Sprawdzono wlasnosci badanego
szeregu, czy pokrywaly sie z typowymi wlasnoéciami danych transakcyjnych.
Mozna bylo zaobserwowaé cechy nadmiernego rozproszenia danych oraz
dodatniej autokorelacji spowodowanej wystepowaniem efektu sezonowosci
§réddziennej. Zbudowano i oszacowano Metoda Najwiekszej Wiarygodnosci
4 modele dla danych z komponentem sezonowosci wewnatrzddziennej: ACD



79

z warunkowym rozkladem wykladniczym, ACD z warunkowym rozkladem
Weibulla, log-ACD z warunkowym rozkladem wykladniczym oraz log-ACD
z warunkowym rozkladem Weibulla. Estymacje powtérzono dla danych odse-
zonowanych, po éwczesnej eliminacji efektu cyklicznoéci wewnatrzdziennej
przy pomocy regresji Nadaraya i Watsona. W sumie uzyskano zatem 8 modeli.
Estymacja wskazala, ze dla danych odsezonowanych jednym modelem, ktérego
wszystkie parametry strukturalne byly istotne byl log-ACD z warunkowym
rozkladem Weibulla. Dzieki oszacowaniom MNW obliczono kryteria informa-
cyjne AIC dla kazdego badanego modelu. Na podstawie wyznaczonych war-
todci AIC zbudowano dwa rankingi modeli ACD — odpowiednio dla danych
z efektem sezonowosci oraz tych odsezonowanych. Najlepszym modelem
opisujacych oba typy danych okazal sie log-ACD z warunkowym rozkladem
Weibulla. Potwierdzeniem zajetych pozycji w rankingu byly przeprowadzone
testy statystyczne, ktére wykazaly wyzszos¢ modeli z warunkowymi rozkladami
Weibulla. Poré6wnanie rankingéw wykazalo, ze pozycja zadnego z rozwazanych
modeli nie zmienia si¢. Oznacza¢ to bedzie, ze poddawanie czaséw trwania
zmiany kierunku ceny zabiegom majacym na celu eliminacje sezonowosci nie
jest konieczne.

Wykazano, ze dla badanego szeregu efekt cyklicznosci wewnatrzdziennej
jest na tyle slaby, Zze odsezonowanie danych nie wplynie na ranking jakosci
dopasowania modeli ACD. Jednak moze by¢ to prawda jedynie w przypadku,
gdy do eliminacji sezonowosci wykorzysta sie opisang regresje Nadaraya i Wat-
sona. Dlatego bardziej wnikliwa analiza wlasnosci czaséw trwania kierunku
zmiany ceny wydaje sie by¢ atrakcyjnym polem dalszych badan.
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ABSTRACT

L. Lenart, M. Pipien. Empirical properties of the financial cycle — comparative analysis for Czech
Republic, Great Britain, Hungary, Poland and USA. Folia Oeconomica Cracoviensia 2015, 56: 81-112.

We discuss the notion of the financial cycle indicating its novelty within the research project of
analysing the cyclical nature of fluctuations of economic systems. We focus on the observed series
of credit and make formal statistical inference about the properties of the cycles in case of five
countries, namely Czech Republic, Great Britain, Hungary, Poland and USA.

The non-standard subsampling procedure and discrete spectral characteristics of almost
periodically correlated time series are applied to make formal statistical inference about the
cycle. We extract the cyclical component and confront empirical properties of the financial cycle
for small open economy with those established so far in case of developed economies.

This research is based partially on the results from Lenart and Pipien (2013a) and Lenart
and Pipien (2015).

STRESZCZENIE

Podjete w opracowaniu zagadnienie cykliczno$ci w systemie finansowym jest nowa odslona
klasycznych, bo rozwazanych od ponad 160-ciu lat, badan nad cykliczng naturg zjawisk w ekonomii.
Celem badan bylo wypracowanie metod wnioskowania statystycznego w celu okreslenia cech
cyklu finansowego i w szczegdlnosci kredytowego. W pracy zaproponowano nieparametryczny

I Badania finansowane przez Narodowe Centrum Nauki w ramach grantu OPUS, numer grantu
DEC-2013/09/B/HS4/01945.
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test, umozliwiajacy wnioskowanie o statystycznie istotnych czestosciach dyskretnego spektrum
procesu opisujacego cykliczne fluktuacje.

Uzyskane rezultaty empiryczne pozwalaja stwierdzi¢, ze cechy cyklu kredytowego dla Polski
maja charakter swoisty i znacznie r6znig sie od tych otrzymanych dla rozwinietych gospodarek.
Cykl kredytowy trwa w przypadku Polski okolo dekady i jest podobny do cyklu uzyskanego
w przypadku Czech, trwajacego 12 lat.

KEY WORDS — SEOWA KLUCZOWE
financial cycle, credit cycle, almost periodically correlated processes

cykl finansowy, cykl kredytowy, procesy prawie okresowo skorelowane

1. MOTYWY I CEL BADAN NAD NATURA CYKLI FINANSOWYCH

W tym rozdziale przedstawiono nature cykli finansowych w nieco szerszym
kontekscie niz w pracy Lenart i Pipien (2015). Cze$¢ z motywow przedstawiona
w tej pracy zostala przytoczona ponizej.

Badania nad cykliczng naturg aktywnosci w systemach ekonomicznych to
jeden z najwazniejszych projektéw badawczych w ekonomii. Poczatki analiz
cyklicznodci na gruncie empirycznym datuje sie na lata 40-te XX wieku, przy-
wolujac fundamentalng prace Burns i Mitchel (1946). Jednak rozwazania teo-
retyczne na temat cykli w ekonomii majg swe korzenie w polowie XIX wieku;
por. Juglar (1856). Przed globalnym kryzysem finansowym z kofica pierwszej
dekady XXI wieku, zasadnicze pytania zwigzane z cyklicznoscig aktywnosci
gospodarczej byly formulowane na gruncie sfery realnej gospodarki. W ten
sposob przez wiele dekad od pojawienia sie cytowanej powyzej pracy Burns
i Mitchel (1946), cykl koniunkturalny stanowil centrum zainteresowan badaw-
czych. Jak pisza Drehman i inni (2012) przed globalnym kryzysem wiodacy nurt
badann wynikal z przekonania, ze fluktuacje w systemie finansowym, obser-
wowane w postaci cyklicznych zmian w aktywnosci podmiotéw na rynkach
finansowych, wystepowania babli spekulacyjnych i innych zjawisk, maja cha-
rakter drugorzedny. Dobrym przykladem takiego stanowiska jest monografia
Woodford (2003). Stad idea wystepowania cykli w systemie finansowym nie
byla reprezentowana w gtéwnym nurcie badan.

Globalny kryzys finansowy, ktéry wywolal powazna recesje w wielu rozwi-
nietych gospodarkach, spowodowal zasadnicze zmiany w wiodacych zagadnie-
niach makroekonomii i finanséw. Budowa formalnego modelu funkcjonowania
rynkéw finansowych oraz identyfikacja roli jaka sytuacja w systemie finanso-
wym moze odgrywaé¢ w modelach gospodarki, stanowia obecnie najwazniej-
sze zagadnienia podejmowane na gruncie makroekonomii. W konsekwencji,
w ostatnich latach, obserwuje sie powrdt idei cyklicznodci w sektorze finanséw
i badan na jej natura; por. Borio (2012), Drehmann i inni (2012), Aikman i inni
(2012), Schularick i Taylor (2012), Jordd i inni (2011), Dell’Arriccia i inni (2012).
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Proba konceptualizacji na gruncie teoretycznym cyklicznej natury zmian
aktywnosci w systemie finansowym byla rozwazana juz kilkanascie lat przed
praca Burnsa i Mitchela. Rozwazania teoretyczne w tym zakresie mozna bowiem
znalez¢ w monografii Fisher (1933). Jednak teorie, ktére postulowaly istnie-
nie cyklu finansowego nie byly obecne w gléwnym nurcie przez cale deka-
dy XX wieku. Istotne rozwazania w tym zakresie prowadzil Hyman Minsky.
W pracy Minsky (1982) rozwingl on koncepcje zwana “paradygmatem Wall
Street”, stanowigca podstawy budowy finansowej teorii wyjasniajacej fluktuacje
w inwestycjach i oryginalnej teorii cyklu koniunkturalnego, silnie zwigzanego
z wahaniami aktywnosci w systemie finansowym. Zagadnieniem wezlowym
teorii Minsky’ego jest tzw. hipoteza niestabilnosci finansowej (ang. Financial
Instability Hypothesis, FIH). Jak pisal Minsky (1990), produkcja w systemie eko-
nomicznym jest warunkowana wymiang i — przede wszystkim — alokacja
(do6br, czynnikéw produkgji). Skoro alokacja oznacza nabywanie czynnikéw
produkcji na rynkach, finansowanie dzialalnosci podmiotéw gospodarczych
odgrywa wazna role w procesie produkcji. Analizujac te kwestie na gruncie
empirycznym w przypadku gospodarki amerykanskiej, Minsky wskazat kredyt
jako podstawowe Zrédlo, ktére umozliwialo dziatalno$é podmiotéw gospodar-
czych. Jesli za$ kredyt jest produktem pochodzacym z systemu finansowego,
fluktuacje w tej sferze mogg odgrywaé wazng role w zmianach aktywnosci
gospodarczej i mie¢ wplyw na cykl koniunkturalny.

Minsky prowadzil tez badania nad rozwojem systemu finansowego i wska-
zal, ze teoria kreatywnej destrukcji, zaproponowana przez Schumpetera, bardzo
dobrze pasuje do podmiotéw dzialajacych na rynku finansowym. Funkcjonowa-
nie w Srodowisku silnej konkurencji, jak réwniez ewolucja i zmiana jako podsta-
wowe elementy rozwoju, pasuja o wiele bardziej do bankowosci i finanséw niz,
jak to sugerowal pierwotnie Schumpeter, do przedsiebiorstw produkcyjnych.
Dodatkowo, w przypadku podmiotéw dzialajacych w systemie finansowym,
silne podporzadkowanie aktywnosci kryterium zysku, stanowi zasadniczy ele-
ment odrézniajacy je od podmiotéw dzialajacych w innych sferach.

Badania empiryczne nad naturg cyklu finansowego zostaly zapoczatkowane
analizami procyklicznosci systemu finansowego, ktore staly sie niezwykle popular-
ne w ostatnich 15 latach; por. Borio i inni (2001), Danielsson i inni (2004), Kashyap
i Stein (2004), Brunnermeier i inni (2009), Adrian i Shin (2010) czy Olszak i Pipien
(2016). Zasadniczym celem badain w tym zakresie nie bylo okreslenie cech cyklu
finansowego, ale empiryczna weryfikacja hipotez o istotnosci wplywu wybranych
wskaznikéw na cykliczng nature zmian aktywnosci w systemie finansowym. W kon-
sekwencji, w ostatnich dwoch dekadach pojawila sie bogata literatura, w ktorej
podejmowano zagadnienie cyklicznosci systemu finansowego, analizujac ten feno-
men zaréwno od strony mikroekonomicznej i makroekonomicznej. Z mikroekono-
micznego punktu widzenia frykgcje finansowe pomiedzy podmiotami udzielajacymi
kredytu a kredytobiorcami, takie jak ograniczenia w zabezpieczeniach, asymetria
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informacji i inne, moga stanowi¢ wyjasnienie cyklicznie obserwowanych w sys-
temie finansowym okreséw duzej i niskiej aktywnosci, szczegdlnie w odniesieniu
do fluktuacji w agregacie kredytu; por. Kiyotaki and Moore (1997), Holmstrom
and Tirole (1997), Bernanke et al. (1999), Lorenzoni (2008), Gorton and He (2008),
Bianchi (2011) and others. Empiryczna makroekonomiczna perspektywa tez byla
podejmowana jako wazna, poniewaz funkcjonowatlo silne przekonanie istnienia
powiazan pomiedzy sfera realna i systemem finansowym. Taki punkt widzenia,
sformulowany po raz pierwszy w pracy Fisher (1933), byl przedmiotem badan
w pracach Bernanke i inni (1996), Gilchrist i Zakrajsek (2008). Przeglad literatury
w tym zakresie przedstawia Sinai (1992).

Rola rynkéw finansowych w gospodarce zostala tez szczegélnie silnie pod-
niesiona w pokryzysowej debacie nad wlasciwym ksztaltem polityki makro-
ostroznosciowej; por. ESRB (2014). Potrzeba budowy efektywnego systemu,
ktéry umozliwialby ograniczenie ryzyka systemowego wynikal z pogladu,
ze nadmierne wahania w cenach aktywéw i w agregacie kredytu moga by¢
szkodliwe dla wzrostu gospodarczego. Poglebione badania na empirycznymi
wlasnosdciami cyklu finansowego, w szczegdlnosci cyklu kredytowego, moga
by¢ umotywowane istnieniem ryzyka, ze zbyt silne tempo wzrostu kredytu
moze w $rednim okresie spowodowa¢ spowolnienie lub w ekstremalnych
przypadkach gleboka recesje. Stad wiele proponowanych narzedzi polityki
makroostrozno$ciowej jest SciSle podporzadkowana takiemu dzialaniu, aby
zmniejszy¢ prawdopodobiefistwo wystapienia kryzysu finansowego, poprzez
dzialanie antycykliczne wobec cyklu kredytowego. Przyklady takich narzedzi to
antycykliczny bufor kapitalowy, zmienne w czasie wskazniki LTV, DTI i inne.
Jak pisza Galati i Moessner (2014) ocena efektywnosci dzialania narzedzi poli-
tyki makroostroznosciowej jest nadal przedmiotem intensywnej debaty, jednak
bez watpienia cykl finansowy — w szczegd6lnosci cykl kredytowy — przenika
wszystkie aspekty polityki makroostroznosciowej; por. ESRB (2014).

Pomimo istotnej roli wahan cyklicznych obserwowanych w systemie finanso-
wym, ktére oméwiono skrétowo powyzej, literatura nie wypracowata formalnej
definicji cyklu finansowego. Jak pisze Borio (2012) nie ma konsensusu jesli cho-
dzi o definicje tego rodzaju cyklicznosci. Sam proponuje opisowq definicje cyklu
finansowego jako skutki istnienia wzajemnie oddziatujacych interakcji pomiedzy
percepcja wartosci i ryzyka, sktonnoscia do ryzyka i ograniczen w dostepie
do finansowania. Interakcje te mogg wywolywaé cykliczne efekty w postaci
silnych wzrostow i spadkéw aktywnosci podmiotéw w systemie finansowym.
Moze to z kolei oddziatywa¢ procyklicznie na koniunkture i powodowa¢ nie-
rownowage makroekonomiczng i powazne problemy finansowe podmiotéw
(self-reinforcing interactions between perceptions of value and risk, attitudes towards
risk and financing constraints, which translate into booms followed by busts. These
interactions can amplify economic fluctuations and possibly lead to serious financial
distress and economic dislocations; por. Borio (2012)).
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Na potrzeby analiz empirycznych nalezy rozwazy¢ zestaw zmiennych, ktére
w oszczedny i jednocze$nie wyczerpujacy sposob sa w stanie opisa¢ wahania
cykliczne w systemie finansowym. W doborze wskaznikéw do badan istotne
znaczenie powinno mie¢ wystepowanie kryzyséw finansowych oraz powiazania
z koniunktura gospodarczg. Drehmann i inni (2012) sugeruja, Zze najlepszym
wyborem do badan nad empirycznymi wlasnosciami cyklu finansowego jest
agregat kredytu i ceny nieruchomosci. Dodatkowo literatura dostarcza rezul-
tatow badan nad wlasnosciami cyklicznymi takich wskaznikéw, jak ceny akcji,
zmienno$¢, premia za ryzyko, wskazniki niewyptacalnosci, NPL (ang. non-per-
forming loans), ceny aktywoéw, wskazniki dzwigni finansowej i inne; por. English
i inni (2005), Ng (2011), Hatzius i inni (2011). Odrebny i jednocze$nie wiodacy
kierunek badan dotyczy wlasnosci cyklu kredytowego; Aikman i inni (2010),
Schularick i Taylor (2009), Jordd i inni (2011), Dell’Arriccia i inni (2012).

Na podstawie badan empirycznych zamieszczonych w pracy Drehmann
iinni (2012) mozna stwierdzi¢, ze cykl finansowy ma okres znacznie dtuzszy niz
cykl koniunkturalny. Przecietna dlugos¢ trwania cyklu uzyskana w powyzszej
pracy, dla siedmiu uprzemystowionych gospodarek, to 16 lat, jednak w pew-
nych przypadkach okres ten moze przekracza¢ dwie dekady. Amplituda cyklu
finansowego jest tez wigksza niz amplituda cyklu koniunkturalnego. Drehmann
i inni (2012) rozwazali miesieczne szeregi czasowe dla Australii, Niemiec, Japo-
nii, Norwegii, Szwecji, Wielkiej Brytanii i USA. W pracy Claessens i inni (2011)
analizy cyklu finansowego obejmowaly 21 rozwinietych krajéow OECD, w okre-
sie czasu od 1960 do 2007. Borio (2012) wskazuje tez na jeden element wazny
w analizach empirycznych. Skoro metody bazujace na procedurach filtracji
obserwowanych szeregéw czasowych sa dominujace w analizach cyklicznosci,
wymagana liczba obserwacji determinuje zbior krajéw podlegajacych analizie.
Uzyskane dotychczas w literaturze wilasnosci empiryczne cyklu finansowego
dotycza jedynie tych przypadkéw, dla ktérych sprawozdawczosc statystyczna
systemu finansowego daje dostep do szeregéw czasowych miesiecznych obser-
wagcji z co najmniej czterech dekad. Oznacza to, ze wnioski moga nie miec¢
charakteru ogdlnego i poglebione badania nad wtasnosciami cykli w przypadku
gospodarek rozwijajacych sie jest konieczne. Zasadniczym celem podejmowa-
nych badann powinna by¢ zatem weryfikacja hipotezy, czy cechy empiryczne
cyklu finansowego dla gospodarek rozwijajacych sie, na przyktad Polski i innych
krajow Europy srodkowo-wschodniej, majg charakter swoisty dla regionu, czy
tez uzyskane dotychczas wyniki badan na podstawie gospodarek rozwinietych
sa uniwersalne. Otwiera to pole badan nad niestandardowymi metodami analiz
cyklicznosci, w szczegodlnosci takimi, ktére umozliwiajg okreslenie empirycznych
cech w przypadku dostepu do krétszych szeregéw czasowych.

Zasadniczym celem niniejszego artykulu jest zaprezentowanie oryginalnej
procedury weryfikacji wybranych cech cyklu finansowego i przedstawienie
dzialania proponowanych metod w przypadku cyklu kredytowego dla Polski.
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W proponowanym podejsciu zastosowano metode podprébkowania (ang. sub-
sampling) w celu budowy formalnych procedur testowania cech cyklu takich, jak
czestotliwos¢ i amplituda. Cykliczne zmiany, bedace przedmiotem analiz, moga
by¢ opisane klasa proceséw stochastycznych prawie okresowo skorelowanych
(ang. Almost Periodically Correlated, APC). Procesy APC stanowig uogoélnienie klasy
proceséw okresowo skorelowanych (ang. Periodically Correlated, PC) wprowadzo-
nych w pracy Gladyshev (1961). Rozwazana klasa proceséw nie jest zbyt popu-
larna w badaniach ekonomicznych, jednak w zastosowaniach potwierdzita swoje
lepsze wlasnosci wobec klasy proceséw stacjonarnych, ktorej jest uogélnieniem;
por. Parzen i Pagano (1979), Osborn i Smith (1989), Franses (1996), Bollerslev
i Ghysels (1996), Franses i Boswijk (1996), Burridge i Taylor (2001), Lenart i Pipiert
(2013a,b). Procesy okresowo skorelowane sa niestacjonarne w Scistym sensie.
Niestacjonarnos¢ jest spowodowana zmiennoscia w czasie wartosci oczekiwa-
nej, ktora jest opisana przez funkcje okresowa argumentu czasu. W przypadku
klasy APC warto$¢ oczekiwana jest opisana przez funkcje prawie okresowa, co
naklada slabsze zalozenia co do regularnosci zmian w czasie poziomu procesu,
jednak nadal umozliwia formalne modelowanie i identyfikacje charakterystyk.

W proponowanym podejiciu odchylenia od dlugookresowego trendu bada-
nego wskaznika moga by¢ opisane procesem APC. W ten sposéb uogélnia sie
standardowe podejécie, wykorzystywane w badaniach cyklicznosci koniunk-
turalnej, w ktérym odchylenia od dlugookresowego trendu sa stacjonarne.
Proponowane podejscie bazujace na zalozeniach stanowiacych uogoélnienie
klasycznego schematu umozliwia testowanie standardowego podejscia jako
przypadku szczegélnego.

2. ZAAWANSOWANE METODY SPEKTRALNE
W ANALIZIE CYKLICZNOSCI

W tej czesci przedstawiono podstawowe pojecia i autorskie podejsScie metodo-
logiczne do analiz cyklicznosci obserwowanych zjawisk. Omawiamy wlasnosci
klasy proceséw stochastycznych prawie okresowo skorelowanych, reprezentacje
spektralng wartosci oczekiwanej procesu oraz schemat wnioskowania o cechach
cykli wraz z procedura ekstrakcji komponentu cyklicznego z obserwowanego
szeregu czasowego. Czes¢ omoéwionych tu pojec i metod zostala przedstawiona
w nieco wezszym kontekécie w pracach Lenart i Pipien (2013a) oraz Lenart
i Pipien (2015).

Pojecia funkcji okresowych i prawie okresowych sa pierwotne w stosunku
do definicji szeregéw czasowych okresowo i prawie okresowo skorelowanych
w szerszym sensie. Po raz pierwszy klase szeregéw czasowych okresowo sko-
relowanych (ang. periodically correlated) zdefiniowal Gladyshev (1961). Szeregi
czasowe okresowo skorelowane oraz odpowiednio prawie okresowo skorelo-
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wane nazywane sa tez szeregami cyklostacjonarnymi, lub prawie cyklostacjo-
narnymi (ang. cyclostationary time series oraz odpowiednio almost cyclostationary
time series); por. Gardner i inni (2006). Rozwazmy szereg czasowy {X,:t€Z}
o funkcji wartosci oczekiwanej u(f)=E(X,) < oraz funkcji autokowariancji
B(t,7)=cov(X,,X,,,;) <> gdzie t, t€Z. WprowadZmy definicj¢ szeregéw czaso-
wych okresowo skorelowanych.

Definicja (Gladyshev 1961): Mdwimy, ze szereg czasowy {X,:tEZ} jest okresowo
skorelowany w sensie szerszym (w skrdcie OS) z okresem réwnym T, jesli dla kazdego
T € Z funkcje u(t) oraz B(t,7) sq funkcjami okresowymi zmiennej catkowitoliczbowej t
z okresem rownym T.

Aby zdefiniowa¢ klase szeregéw czasowych prawie okresowo skorelowanych
w sensie szerszym podamy najpierw definicje funkcji prawie okresowej,
zaczerpnieta z monografii Corduneanu (1989).

Definicja (Corduneanu 1989): Funkcje zmiennej catkowitej f: Z— R nazywamy prawie
okresowgq, jesli dla dowolnego €>0 istnieje liczba catkowita N, taka ze w kazdym zbiorze
N, — elementowym kolejnych liczb catkowitych istnieje taka liczba p, dla ktorej zachodzi:

§glz>\f(t+p)—f(t)|< E.

Kazda funkcja okresowa o okresie rownym T jest rowniez funkcja prawie okre-
sowa. Rodzina funkgcji prawie okresowych jest zamknieta ze wzgledu na opera-
cje dodawania oraz iloczynu; por. Corduneanu (1989). Funkcje prawie okresowe
stanowig topologiczne domkniecie rodziny funkcji okresowych. Oznacza to,
ze kazda funkcje prawie okresowa mozna przybliza¢ z dowolna dokladnoscia
pewna funkcja okresowa. Podstawowa wlasnoscia funkcji prawie okresowej
f:Z—R jest fakt, iz granica
t,+n

limt > A

nmen, 2 to+1
istnieje i nie zalezy od wartodci parametru catkowitoliczbowego #j; por. Cor-
duneanu 1989. Granice tg nazywamy wartoscig Srednig funkcji prawie okre-
sowej. Wlasnos¢ ta jest dalej wykorzystywana w budowie metod w estymacji
parametréw utozsamianych z czestotliwo$ciami odpowiedzialnymi za wahania
cykliczne.

Definicja klasy szeregéw czasowych prawie okresowo skorelowanych jest
zatem naturalnym uogodlnieniem definicji klasy szeregéw czasowych okreso-
wo skorelowanych. W szerszej z definicji klasie proceséw warto$¢ oczekiwana
i kowariancje sg opisane funkcjami prawie okresowymi. Méwi o tym ponizsza
definicja.
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Definicja: Mdwimy, ze szereg czasowy {X;:t€Z} jest prawie okresowo skorelowany
w sensie szerszym (w skrocie POS), jesli dla kazdego v € Z funkcje u(t) oraz B(t,7) sg
funkcjami prawie okresowymi zmiennej catkowitoliczbowej t.

Kazdy szereg czasowy stacjonarny jest rowniez okresowo skorelowany, za$
kazdy szereg czasowy okresowo skorelowany jest prawie okresowo skorelo-
wany. Aby w sposéb intuicyjny wyjasni¢ réznice pomiedzy funkcja okresowa
i prawie okresowaq, rozwazmy prosty przyklad funkcji okresowej f(r) o okre-
sie rtownym T=12. Korzystajac z elementarnych wlasnosci funkcji okresowych
funkcja f ma reprezentacj¢ Fouriera postaci

T—1 )
f1) =2 b, @
k=0

gdzie b; sg liczbami zespolonymi, za$ czestotliwosci w, sa réwne w;=2kn/T
dla £=0,1,...,7-1. Charakterystyczng wlasnoscia funkcji okresowej jest to, ze
w reprezentacji (1) czestotliwosci wy, sa Scisle zalezne od okresu 7. Zakladajac
natomiast, ze funkcja f(r) jest funkcja prawie okresowa postaci

Ab)= Z byei®, @)

zakladamy jedynie, ze w; sa liczbami z przedziatu [0,27), za$ K jest dowolng
liczba naturalng i nie narzucamy funkcyjnej relacji pomiedzy tymi charakte-
rystykami spektrum.

W dalszej kolejnosci przedstawiono reprezentacje funkcji wartosci oczeki-
wanej i autokowariancji w postaci szeregéw Fouriera:

() 3 my)e™,

e 3
B(1,T) :1621:\1 a(A.T)e™ (4)

gdzie wspolczynniki m(y) oraz a(4,7) sa réwne odpowiednio:

n

Zasadniczym rezultatem, ktoéry umozliwia zbudowanie narzedzi staty-
stycznych w identyfikacji istotnych czestotliwosci opisujacych wartos¢ ocze-
kiwang procesu jest spostrzezenie, ze zbiory W={y €[0,27):m(y)=0} oraz
A ={A<[02m):a(A,7)#0} sa przeliczalne; por. Corduneanu (1989). Jesli szereg
czasowy jest okresowo skorelowany, wtedy reprezentacje (3) oraz (4) staja sie
roéwnosciami, za$ zbiory W oraz A, sa zawarte w zbiorze {2kw/T:k=0,1,...,T-1}
gdzie T jest dtugoscig okresu.
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Punktem wyjscia w klasycznej analizie cykli, szczegdlnie rozwinietych
w zakresie badan koniunktury, jest zaloZenie o stacjonarnosci wyodrebnionych
wahan utozsamianych z wahaniami aktywnosci gospodarczej. Zalozenie to
nie jest jednak w wiekszosci przypadkéw weryfikowane, poza zastosowaniem
testow pierwiastka jednostkowego. Warunek stacjonarnosci tych wahan jest
rownowazny z warunkiem, iz mamy do czynienia ze szczegélnym przypad-
kiem procesu prawie okresowo skorelowanego, dla ktérego zachodza réwnosci:
WP={0} oraz A={0}. Rbwnosci te nie musza by¢ jednak uzasadnione, zwazywszy
na liczne przypadki modelowania makroekonomicznych szeregéw czasowych
zawierajacych komponent utozsamiany z wahaniami aktywnosci gospodar-
czej przy zastosowaniu modeli o niestacjonarnej, okresowej strukturze funkcji
autokowariancji (patrz dla przykladu: Franses i Paap (2004)). Proponowane
podejscie do badania wahan aktywnosci gospodarczej stanowi zatem uogolnie-
nie, w ramach ktoérego jest mozliwe testowanie przyjmowanego powszechnie
zalozenia o stacjonarnoéci. W proponowanym podejsciu modelowanie wahan
cyklicznych odbywa si¢ zatem przy stabszych zatozeniach. Zaklada si¢ bowiem,
ze podstawowe wlasnosci wahan cyklicznych takie jak: dlugos¢ wahan, ampli-
tuda, ich asymetria oraz faza, moga by¢ modelowane poprzez parametry dys-
kretnego spektrum szeregu czasowego POS. Korzystajac z podstawowej repre-
zentacji Fouriera funkcji wartosci oczekiwanej szeregu czasowego POS pewne
czestotliwosci w tej reprezentacji beda utozsamiane z interpretowalnymi na
gruncie ekonomicznym wahaniami cyklicznymi, inne za$ za wahania sezo-
nowe. Prawie okresowos¢ funkcji wartosci oczekiwanej szeregéw czasowych
POS moze przyczynic¢ sie do lepszego (w sensie dopasowania empirycznego
modelu do danych) opisu cech wahan aktywnosci gospodarczej.

Niech {P,:t<€Z} bedzie obserwowanym szeregiem czasowym. Dla ustalenia
uwagi koncentrujemy sie na szeregach obserwowanych z czestotliwoscia
miesieczna?. Zakladamy, ze {P,:t<€Z} to szereg czasowy o skoficzonej bezwa-
runkowej wartosci oczekiwanej, dla dowolnej chwili czasowej ¢ €Z. Réwnanie
modelu opiera sie o zalozenie, ze funkcja wartosci oczekiwanej up(t)=E(P,)
jest suma funkcji f(z,f) argumentu 1 €Z i parametru f € R* oraz funkcji prawie
okresowej:

g(1)= 2, mp(y)e”

WEWP

argumentu t€Z, gdzie WpC[0,21). Rbwnanie modelu ma zatem postaé

up(1)=f(t.B) +g(1) = ft.B)+ 3 mp(y)e™", (5)

ve¥,
Dla zbioru W, stosujemy naturalng reprezentacje postaci
Wp=Wp, UWy,, UWy,, gdzie zbiér Wp; to zbidr zawierajgcy czestotliwosci

2 Analogicznie mozna rozwazaé szereg czasowy w ujeciu kwartalnym lub innym.
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utozsamiane z czestotliwo$ciami odpowiedzialnymi za interpretowalne waha-
nia cykliczne, zbior Wp, to zbiér czestotliwosci odpowiedzialnych za wahania
sezonowe, za$ zbior Wp3 to zbidr pozostalych czestotliwosci. Do zbioru Wp
zaliczamy takie czestotliwosci, ktore odpowiadajg cyklom o dtugosci od péttora
roku do nieskoniczonosci?, co oznacza, ze Wp; N (0,0.35)=Wp .

Zbiér Wp | zawiera zatem czestotliwosdci bedgce obiektem zainteresowania.
Zbiér Wp, utozsamiamy z przecigciem zbioru Wp ze zbiorem czgstotliwosci
{2kmw/T:k=1,2,...,T-1}, gdzie T to liczba obserwacji badanego szeregu w roku.
Natomiast, zbiér Wy, zawiera pozostale czestotliwosci, np. te odpowiedzialne
za interakcje wahan sezonowych i wahan cyklicznych utozsamianych z waha-
niami spowodowanymi zmianami w koniunkturze gospodarczej.

W rozwazaniach bedziemy przyjmowag, ze funkcja f(,5) jest wielomianem
stopnia co najwyzej drugiego, czyli f(t,8)=fy + Bt + ...+ f,t?, gdzie p<2. Wartos¢
parametru p bedzie przyjmowana w zaleznosci od wskaznika makroekonomicz-
nego jako 1 lub 2, po obserwacji graficznej realizacji pierwszych lub drugich
réznic rozwazanego szeregu czasowego. Zaznaczmy, iz funkcja f{(z, ) moze nie
zawiera¢ wyrazu wolnego, poniewaz wyraz wolny jest naturalnym wyrazem
szeregu trygonometrycznego g(r).

Ponizej oméwiono procedure identyfikacji i estymacji parametréw modelu
(przedstawiony w postaci algorytmu skladajacego sie z czterech etapéw).

Etap 1. Oslabienie wahan sezonowych

Zwazywszy na fakt, ze w wigkszosci miesiecznych wskaznikéw makroekono-
micznych obecne sa wahania sezonowe spowodowane zmianami pér roku,
oczywiste wydaje si¢ by¢ spostrzezenie, ze Wp N {2kn/12:k=1,2,...,11} 2O, co
oznacza ze zbiér Wp zawiera pewne czestotliwosci odpowiedzialne za waha-
nia sezonowe. Identyfikacja parametréw modelu utozsamianych z wahaniami
sezonowymi nie jest kluczowym celem podczas badan nad aktywnoscia gospo-
darcza. Chcac wyeliminowa¢ wahania sezonowe oraz jednocze$nie wzmocnic
wahania koniunkturalne bedziemy stosowac dla rozwazanego wskaznika filtr
z rodziny scentrowanej Sredniej ruchomej. Jedng z mozliwosci jest wspomniany
juz operator typu 2x12MA (patrz: Makridakis i inni (1998), Brockwell i Davis
(2002)). Dziatajac operatorem 2x12MA otrzymujemy szereg czasowy {Y,:t €Z} dla
ktorego Y,=L,,15(B)P,, gdzie Ly, »(B)=(B%+2B>+...+2B'+2+2B+...+2B%+B%)/24
za$ BkP,=P, ; dla dowolnych calkowitoliczbowych wartosci czasu ¢ i przesunie-
cia k. Zauwazmy, ze dla szeregu czasowego {Y,:t<Z} bezwarunkowa wartosc¢
oczekiwana istnieje. Funkcje bezwarunkowej wartosci oczekiwanej szeregu
czasowego {Y,:t<Z} mozna zapisa¢ w nastepujacej postaci:

uy(t) = E(Y) = Bo +B1[+ +BPZP + 2 my(l//)eiw,
) vev,

3 Nie wszystkie czestotliwosci z tego zbioru utozsamiamy z wahaniami aktywnoéci gospodarczej.
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gdzie Wy N {2kn/12:k=1,2,...,11} = oraz Wy=Wp\{2kw/12:k=1,2,...,11}. Ozna-
cza to, ze szereg czasowy {Y;:1€Z} zawiera te same czestotliwosci w zbiorze
Wy co szereg czasowy {P,:t €Z} w zbiorze Wp, po odjeciu czestotliwosci odpo-
wiedzianych za wahania sezonowe. Dodatkowo, dla wspétczynnikéw mp(y)
oraz my(y) zachodzi zaleznos¢:

my (W) = Lyy, (eiiw)mp(l//).

Dla wspdlczynnikéw S oraz B, otrzymujemy B;= B, dla k=p oraz k=p—1, co
oznacza, ze dla p=0 oraz p=1 wspoélczynniki wielomianéw si¢ nie zmieniaja.
W przypadku, gdy p=2 zmienia sie jedynie wyraz wolny wielomianu.

Etap 1 bedzie wykonywany dla wszystkich rozwazanych wskaZnikéw
makroekonomicznych podczas analizy cyklicznosci koniunkturalnej bez wzgle-
du na uzasadnienie obecnosci wahan sezonowych. Powodem sa wiasnosci jakie
posiada filtr 2x12MA, po zastosowaniu ktérego wahania przypadkowe zostajq
ostabione, co ulatwi kolejne etapy analizy.

Etap 2. Eliminacja trendu

Kolejnym krokiem, ktéry proponujemy w algorytmie identyfikacji czestotli-
wosci zbioru Wy w reprezentacji (5) jest zastosowanie operatora eliminujacego
ewentualny trend z szeregu czasowego {P,:t<Z}. Przypomnijmy, Ze w pracy
rozwazamy jedynie przypadek, w ktérym funkgcja f{z, B) jest wielomianem stop-
nia p, gdzie p=<2. Rozwazymy zatem dwa przypadki.

Przypadek 1. Niech p=1. Stosujac operator L;(B)=(1-B) dla szeregu cza-
sowego $redniej ruchomej otrzymujemy szereg czasowy {X,:1€Z} postaci
X,=L(B)Y,=Y;—Y,_=(P,6—Pr¢+P5—P,7)/24. Warto$¢ oczekiwana dla szeregu
czasowego {X,:tEZ} istnieje i jest funkcja prawie okresowa dang wzorem:

Ux(1)=B+ > my(y)e"

WEW}

gdzie Wy=Wp\{2kn/12:k=0.1,2,...,11}. Dodatkowo:

my () =L (e)my(y) =L, (™) Ly, (e™)m, ().
oraz Wy N (0,0.35)=Wp ;. Nalezy zwroci¢ uwage, iz warto$¢ oczekiwana szeregu
czasowego {X,:1€Z} jest funkcjg prawie okresowg, ktérg mozna identyfikowaé

z dynamika zmian szeregu czasowego {P,:t<Z}.

Przypadek 2. Dla p=2 stosujemy operator L,(B)=(1-B)?>. W ten sposéb otrzy-
mujemy szereg X,=(1-B) (P,.¢—P;_¢+ P;s—P;7)/24 0 wartosci oczekiwanej postaci:
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px()= B+ X mx(‘//)eiw,

WE‘I’X

gdzie my ()= L,(e™)m,(y)=L,(e™¥)L,y,(e™)m,(w),
Wy=Wp\{2kn/12:k=0,1,2,...,11}. Analogicznie jak w przypadku, gdy p=1 otrzy-
mujemy Wy N (0,0.35)=%p,.

W tym miejscu warto wyjasni¢, dlaczego przed przystapieniem do wyzna-
czania pierwszych lub drugich réznic nie wykonujemy znanych w literaturze
testow pierwiastka jednostkowego ADF (Augmented Dickey—Fuller). Powodem
jest brak w literaturze uzasadnienia dla stosowania testu ADF w przypadku
gdy zakladamy, ze warto$¢ oczekiwana rozwazanego szeregu czasowego zalezy
od wartosci nietrywialnej funkcji prawie okresowej. Operacja réznicowania,
ktora jest wykonywana w Etapie 2 jest postrzegana w kategoriach filtru, dzieki
ktéremu wyeliminowany zostanie ewentualny skladnik trendu liniowego, badz
trendu stochastycznego. Nieuzasadnione stosowanie filtru réznicowania nie
powoduje bowiem utraty zadnych informacji (z formalnego punktu widzenia)
o czestotliwosciach utozsamianych z cyklicznymi zmianami majacymi uzasad-
nienie ekonomiczne.

Etap 3. Identyfikacja i estymacja czestotliwosci

Identyfikacja i estymacja czestotliwosci w zbiorze W, dla szeregu czasowego
{P,;:t€Z} sprowadza sie zatem do ich identyfikacji na podstawie realizacji sze-
regu czasowego {X,:t€Z}. W literaturze dotyczacej analizy wahan aktywnosci
gospodarczej znalez¢ mozna réwniez przyklady zastosowania szeregéw Fourie-
ra jako metody aproksymacji funkgcji trendu. W monografii Milas i inni (2006)
rozwazono model ze zmiennym w czasie wyrazem wolnym, ktéry aproksymo-
wano przy zastosowaniu szeregéw Fouriera. Podejécie to jest jednak nieco inne
od tego, gdzie analiza fourierowska jest stosowana w celu identyfikacji i esty-
magcji parametréw mogacych mie¢ wplyw na obraz wahan koniunkturalnych.
Funkcja trendu nie podlega za$ estymagji, jak to mialo miejsce w przypadku
wynikéw zawartych w Milas i inni (2006).

Na potrzeby dalszego rozumowania sformulujemy dodatkowe zalozenie
dotyczace szeregu czasowego {X,:t<€Z}. Zalozenie to umozliwia identyfikacje
czestotliwosci zbioru Wp szeregu czasowego {Y;:t€Z} na podstawie realizacji
szeregu czasowego {X,:t<Z}. Przyjmijmy zatem, ze szereg czasowy {X,:t€Z}
jest szeregiem czasowym POS, co oznacza, ze charakteryzuje si¢ rOwniez prawie
okresowa funkcja autokowariancji. Zalozenie to jest konieczne w celu identyfi-
kacji czestotliwosci zbioru Wp metoda podprébkowania. Nie nalezy ocenia¢ tego
zalozZenia jako nazbyt restrykcyjnego, poniewaz szereg ten powstal w wyniku
zastosowania operatora réznicowania i operatora Sredniej ruchomej dla pier-
wotnych danych. Dodatkowo w wielu cytowanych wczeéniej artykutach oraz
monografiach dotyczacych analizy wskaznikéw makroekonomicznych (patrz
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dla przykladu: Parzen i Pagano (1979), Osborn i Smith (1989), Franses i Boswijk
(1996), Franses (1996), Franses i Ooms (1997), Franses i Dijk (2005)) przyjmuje
sie nieco silniejsze zalozenia o okresowej strukturze funkcji autokowariancji.
W celu identyfikacji parametrow podlegajacych wnioskowaniu w zbiorze
W, stosujemy statystyke testowa II,({w}) = v/n|? (y)| oraz odpowiadajace
wartosci krytyczne g, ,(0.99%) dla szeregu {X,:t<Z}. Przypomnijmy, ze staty-
styka testowa IL, ({y'}) moze by¢ identyfikowana z wartosciq statystyki testowej
I, {y}) = Vn|m, (y)| opartej na probie {X,-X,, X,—X,, ..., X,—X,}, gdzie X, jest
$rednia z proby {X;, X,, ..., X,,}. Wartosc¢ krytyczna jest obhczana wedlug formuly:

g (1-a)=inf{x:G¥ ()= 1-a},
ktéra wykorzystuje posta¢ dystrybuanty empirycznej uzyskanej na podstawie
podprobek:
—b+
Ay} "[fl,b R <
G W= 2 14 W)= 17, () ==}

oraz zestandaryzowang wersje estymatora wspolczynnika Fouriera skojarzonego
z wybrang czestotliwoscia y:
t+b—1
) =LY (= Xe ™,

1
b

~.

W analizach przyjmujemy, iz b=2.5v/n. Wartosci statystyki testowej wraz
z warto$ciami krytycznymi wyznaczamy dla czestotliwosdci y z dyskretnego
zbioru* zawartego w przedziale (0,0.35). Jesli wartos¢ statystyki testowej prze-
kracza wartos¢ krytyczng na pewnym przedziale 7 < (0,0.35), wtedy zakladamy,
ze w przedziale tym zawarta jest czestotliwosci ze zbioru Wp;. W kolejnym
kroku dokonujemy estymacji nieznanej czestotliwosci.

Powyzsze podejscie do estymacji, ktére wykorzystuje procedure podprob-
kowania umozliwia weryfikacje hipotezy zerowej wedlug nastepujacego pro-
blemu testowania

Hy y &Y,
H: ye¥,, (6)
ktory jest rOwnowazny ponizszemu problemowi testowania:
Hy: [m(y)[=0 "
H: [m(y)|#0.

Odrzucenie hipotezy zerowej w problemie (7) interpretowac nalezy jako istnie-
nie empirycznych przeslanek, ze amplituda skojarzona z poszczegdlng warto-

4 Zbior ten zostanie tak dobrany aby jego licznos¢ byla kilkakrotnie wieksza od licznosci préby.
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Scig czestotliwosci y € (0,27], bedaca przedmiotem testowania, jest niezerowa.
Czestos¢ v € (0,271] opisuje wtedy bezwarunkowg wartos$¢ oczekiwang procesu
{P,:t€”Z}.

Etap 4. Wyodrebnienie cyklu filtrem Hodricka i Prescotta

W tym kroku dokonywany jest wybor parametru filtracji metoda Hodricka
i Prescotta, tak aby poprawnie wyodrebni¢ wahania bedace obiektem zainte-
resowania. Poprzez filtr HP bedziemy rozumie¢ filtr (wyodrebniajacy wahania
cykliczne) postaci: L(B) = % a,B' =1~ 1/(1+ (1 =BP*(1 =B, gdzie filtr
1-L(B) jest filtrem wyodrebniajacym dlugookresowa Sciezke wzrostu lub spad-
ku (trend).

W zastosowaniach empirycznych metody filtracji zaproponowanej przez
Hodricka i Prescotta szczeg6lnie waznym jest wlasciwy dobér parametru wygla-
dzajacego A. Zmiana parametru A dla danych wplywa na gladkos¢ wyodreb-
nionej linii trendu. Im wigksza warto$¢ parametru 4, tym gladsza linia trendu,
a przez to wyodrebnione wahania (bedace réznica pomiedzy danymi a war-
todciami z linii trendu) zawieraja cykle o wiekszej dlugosci. Algorytm doboru
parametru wygtadzajacego A w zaleznosci od dtugosci cykli bedgcych obiektem
zainteresowania zaprezentowano w pracy Maravall i del Rio (2001). W pracy
tej przytoczono formule na wartoé¢ parametru 4 jako funkcje czestotliwosci
wy postaci

A =[4(1 = cos(wy)’]". (®)

Czestotliwos¢ wy mozna interpretowac jako dolna granice czestotliwosci beda-
cych przedmiotem zainteresowania. Ustalenie w,, ktoére dotychczas w literaturze
odbywalo sie arbitralnie, cisle determinowato cechy morfologiczne uzyskanych
estymatoréw cyklu. Na mocy konstrukcji warto$¢ parametru 4 moze by¢ inter-
pretowana jako wartos¢, dla ktorej, po zastosowaniu filtra HD wzmocnione
zostang wahania o korespondujacych czestotliwosciach powyzej wartosci wy,
za$ oslabieniu wahania o korespondujacych czestotliwosciach ponizej warto-
Sci wy. Taka interpretacja jest mozliwa poprzez wykazanie, iz filtr HP mozna
otrzymac jako szczegélny przypadek filtra Butterwortha; por. Gémez (1999),
Gomez (2001).

Proponowane w niniejszym opracowaniu podejscie sprowadza sie do zde-
terminowania parametru wygladzania 4 wartosciami istotnych statystycznie
czestotliwosci zidentyfikowanych w etapie 3. algorytmu. Parametr wygladzania
dobieramy zatem tak, aby ostabi¢ wahania nie bedace efektem swoistych zmian
cyklicznych a jednocze$nie wzmocni¢ wahania, ktére uzyskuja empiryczne
wsparcie. Dobér parametru A staje sie w konsekwencji procedura statystyczna,
o wlasnosciach asymptotycznych, za$ nie jest jak dotychczas czysto arbitralng
decyzja.
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3. ETAPY ANALIZ EMPIRYCZNYCH

W tej czesci artykulu przedstawiono wyniki analiz empirycznych. W pierw-
szej kolejnosci przytoczono w celach poréwnawczych gléwne tezy z artykulu
Lenart i Pipien (2015). Czesci 3.2 oraz 3.3 zawierajq kolejno: wyniki analiz cykli
kredytowych dla Wegier i Czech oraz analize cyklu kredytowego w ramach
kategorii kredytéw dla Polski.

3.1. Cykl kredytowy i cykl na rynku akcji — Polska na tle USA i UK

W celu analiz cech cykli finansowych dla polskiej gospodarki w pierwszej kolej-
nosci poréwnano je z rezultatami odpowiadajacymi gospodarkom rozwinigtym.
Dla przykiadu wybrano gospodarke USA i Wielkiej Brytanii. W niniejszej czesci
omawiamy wyniki badan nad cyklem kredytowym i cyklem na rynku akgji.
Analizowane szeregi czasowe w przypadku Polski sa relatywnie krétsze od
tych dostepnych dla USA, jednak wnioskowanie statystyczne o cechach cyklu
umozliwitlo zwrécenie uwagi na pewne zasadnicze réznice.

Analizie poddano miesieczne szeregi czasowe kredytu w okresie od stycznia
1947 do pazdziernika 2014 (814 obserwacji) w przypadku USA, od lipca 1996
do pazdziernika 2014 (220 obserwacji) w przypadku Wielkiej Brytanii oraz od
grudnia 1996 do pazdziernika 2014 (215 obserwacji) w przypadku Polski. Jako
miesieczne szeregi czasowe opisujace sytuacje na rynku akcji przyjeto indeksy
MSCI, w okresie od grudnia 1969 do listopada 2014 w przypadku USA i Wielkiej
Brytanii (540 obserwacji) oraz od stycznia 1995 do listopada 2014 (228 obser-
wacji) w przypadku Polski. Uzyskane rezultaty o cyklicznej naturze badanych
szeregdw konfrontowane sg z empirycznymi cechami cyklu koniunkturalnego.
W tym przypadku rozwazamy miesieczne wartosci produkcji przemystowej
w kazdym z krajow w tym samym okresie czasu.

Na Rysunku 1 przedstawiono rezultaty testu podprébkowego wykorzysta-
nego w celu weryfikacji hipotezy Hy w problemie (7) w przypadku dziewieciu
miesiecznych szeregéw czasowych opisujacych wahania w kredycie, akcjach
i produkgji (odpowiednio pierwszy, drugi i trzeci wiersz), dla USA (pierwsza
kolumna), Wielkiej Brytanii (druga kolumna) i Polski (trzecia kolumna). Na
rysunkach przedstawiono przebieg statystyki testowej (linia ciagla) obliczonej
dla cykli dtuzszych niz jeden i p6t roku oraz wartosci krytyczne na poziomie
istotnosci a=0.1, 0.05 i 0.01 (linie przerywane). Bardzo zmienny przebieg war-
todci statystyki testowej obserwowany gdy zmieniamy warto$¢ czestotliwosci
bedacej przedmiotem testowania, powoduje, iz wnioskowanie o statystycznie
istotnych czestotliwosciach jest trudne. Klasyczna analiza, z wykorzystaniem
spektrum ciaglego procesu, bazujaca na jakoSciowej ocenie ,waznosci” danej
czestotliwosci w spektrum jedynie na podstawie wartosci amplitudy skojarzonej
z tg czestotliwoscig, moze prowadzi¢ do blednych konkluzji. Uzyskane rezultaty
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wskazuja, ze statystyka testowa przekracza wartosci krytyczne jedynie w kilku
przypadkach wartosci czestotliwosci y € (0,271]. Poréwnujac obszary, w ktérych
statystyka testowa przekracza wartosci krytyczne w przypadku szeregu czaso-
wego agregatu kredytowego oraz produkcji przemystowej, mozna stwierdzic,
ze komponent cykliczny w kredycie ma okres znacznie dluzszy niz analogiczny
komponent w szeregu produkcji przemystowe;j.

Kredyt

USA Wielka Brytania Polska

13969 46 35 28 23 20 1,7 15 13969 46 35 28 23 20 17 15 13,969 46 35 28 23 20 1,7 15
Akcje
USA Wielka Brytania Polska
0,12 0,10

0,08

0,06

0,04

0,02

0,00
13,969 46 3,5 28 23 20 1,7 15 13969 46 3,5 28 23 20 1,7 15 13969 46 35 28 23 20 1,7 15

Produkcja

Wielka Brytania Polska

13,969 4,6 35 28 23 20 1,7 15 13,969 46 35 28 23 20 1,7 15 13,969 46 35 28 23 20 17 15

Zrédlo: Lenart i Pipien (2015).

Rysunek 1. Statystyki testowe (linia ciagla) oraz wyznaczone metoda podprébkowania
wartosci krytyczne a=0.1, 0.05 i 0.01 wykorzystywane w tescie (7) — linia przerywana
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Oznacza to, ze cykliczne przemiany w kredycie nastepuja znacznie wol-
niej niz w koniunkturze gospodarczej. Cykl na rynku akcji ma nature nie-
regularna, poniewaz zbidr statystycznie istotnych czestosci jest wiekszy niz
w przypadku kredytu i produkcji. Dodatkowo statystyka testowa przekracza
wartosci krytyczne dla czestosci o zblizonych wartosciach. Jednak podobnie jak
w agregacie kredytu uzyskujemy istotnos¢ statystyczna dla wartosci czestosci
odpowiadajacych okresom diuzszym niz w przypadku produkcji. Dodatkowo,
dane opowiadaja sie za statystyczng istotnoscig czestosci odpowiadajacej rela-
tywnie kréotkim okresom 2-3 lat.

Tabela 1

Dlugosci cyklu (w latach) odpowiadajace statystycznie istotnym (na poziomie istotnosci a=0.02)
czestosciom uzyskanym w procedurze testowania (7)

Kredyt Akcje Produkcja
USA 18.5; 9.3 2.1; 3.5, 7.6 8.8, 2.5
Wielka Brytania 23.8 6.7, 34; 2.9; 2.1 417, 9.3, 5.7
Polska 9.8 8.3; 3.5, 1.9 10.4; 3.5; 2.0

Zrédlo: Lenart i Pipien (2015).

W Tabeli 1 zamieszczono wartosci okresow cykléw, ktére odpowiadajg sta-
tystycznie istotnym czestotliwosciom, na poziomie istotnosci a=0.01. Analizy
w przypadku kredytu dla USA i Wielkiej Brytanii potwierdzaja opisywane
wczeéniej w literaturze empiryczne cechy cyklu. Dane wskazuja, ze cykl kre-
dytowy trwa dluzej niz cykl koniunkturalny i w przypadku USA moze by¢
opisany przez dwie czestotliwosci odpowiadajace okresowi 9.3 i 18.5 lat, za$
w przypadku Wielkiej Brytanii uzyskano nawet diuzszy okres trwania, wiekszy
niz 23 lata. W przypadku Polski cykliczne fluktuacje w kredycie maja znacz-
nie krétszy okres, bo opisywany przez komponent o okresie nieco krétszym
niz 10 lat. Ten rezultat wyraznie odréznia przypadek Polski od rozwinietych
gospodarek. Jednak taki okres trwania cyklu kredytowego jest nadal znacznie
dluzszy niz cykl produkcji, przyjmowany na poziomie okolo 3.5 do 4 lat dla
polskiej gospodarki.

Komponent cykliczny na rynku akcji ma nature bardzo nieregularna. Pro-
cedura identyfikuje bardzo wiele statystycznie istotnych czestotliwosci o zblizo-
nych wartos$ciach. W przypadku USA i Polski uzyskano trzy istotne statystycz-
nie wartodci, za§ w przypadku Wielkiej Brytanii nawet cztery. Wnioskowanie
w przypadku Polski jest jednak inne, poniewaz czestosci odpowiadajg okresom
cyklu podobnym do tych otrzymanych dla produkcji przemystowej. Oznacza
to, ze w przypadku USA i Wielkiej Brytanii, procesy cykliczne zachodzace na
bardzo rozwinietych i innowacyjnych rynkach finansowych, moga mie¢ slaby
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zwigzek z analogicznymi procesami zachodzgcymi w koniunkturze. Rezultaty
i interpretacje w przypadku rynku akcji nalezy przyja¢ z duzg ostroznoscia.
Procedura, w $wietle hipotez efektywnego funkcjonowania rynkéw akcji, moze
wskazywac na cykle pozorne.

Na podstawie procedur testowania statystycznie istotnych czestotliwosci
uzyskano komponenty cykliczne metoda filtrowania. W analizach wykorzysta-
no, zgodnie z algorytmem opisanym w rozdziale 2 algorytmie, filtr HP z para-
metrem wygladzania Scisle zwigzanym z istotnymi czestoSciami. Na Rysunku 2
przedstawiono przebieg komponentéw cyklicznych w analizowanych dziewie-
ciu szeregach czasowych z przyjetym parametrem wygladzania odpowiadaja-
cym okresowi 10 lat (linia ciggla) oraz 15, 20 i 25 lat (linie przerywane). Wartosci
komponentu cyklicznego przyjeto jako odchylenia od dlugookresowego trendu
wyrazone w procentach. Otrzymane rézne alternatywne przebiegi filtrowanych
odchylen od trendu maja na celu wskazaé zaréwno przyblizony ksztalt kompo-
nentu cyklicznego (dla parametru wygtadzania bliskiego warto$ci okresu czasu
statystycznie istotnej czestotliwosci) i dodatkowo jego wrazliwos¢ ze wzgledu
na zmiany w warto$ciach parametru wygltadzania filtru HP W przypadku Polski
wyraznie wida¢ regularne zmiany cykliczne dla kredytu, wskazujace na istnie-
nie dwoéch faz ekspansji (wystepujacych po 2000 roku i okoto roku 2009) oraz
dwoch faz recesji (2006 i 2014). Komponenty cykliczne uzyskane w przypadku
USA i Wielkiej Brytanii sa o wiele bardziej nieregularne. Dodatkowo amplituda
komponentu cyklicznego w kredycie nie jest jednoznacznie zidentyfikowana
w kazdym z krajow i w okresach dolnego i gornego punktu zwrotnego cyklu
moze sie r6zni¢ znaczaco jesli zmieni si¢ wartosci parametru wygltadzania HP.

Na przykiad w przypadku Polski, ujemne odchylenia od diugookresowego
trendu w okresie 2005-2006 moze by¢ rzedu —11% (parametr HP ustalony na
10 lat) do przeszio —19%, jesli parametr HP odpowiada okresowi 25 lat, a wiec
przyblizonej referencyjnej wartosci dla cyklu finansowego, ktéra sugeruje Borio
(2012) i inni. W przypadku gérnego punktu zwrotnego w 2009 roku dodatnie
odchylenie od dlugookresowego trendu moze przyjmowaé wartosci od 12%,
dla parametru HP odpowiadajacemu 10 lat, do 19% (parametr HP przyjeto
na 25 lat). Analizy kredytu w USA i Wielkiej Brytanii wskazuja na podobna
wrazliwo$¢ odchylenia od dlugookresowego trendu ze wzgledu na zmiany
w parametrze wygladzania HP. Gérny punkt zwrotny w 2008 roku dla kredy-
tu w USA moze by¢ opisany przez dodatnie odchylenie od trendu wielkosci
od 5% (parametr HP ustalony na wartosci okresu 10 lat) do 10% (parametr
HP przyjety na poziomi wartosci okresu 25 lat). W przypadku Wielkiej Bryta-
nii analogiczny okres opisywany moze by¢ odchyleniem od trendu rzedu 3%
(parametr HP 10 lat) do 9% (parametr HP 25 lat).

Dolne punkty zwrotne, wystepujace po okresie recesji, takze moga sie
odchyla¢ od dlugookresowego trendu o wartosci znaczaco wrazliwe ze wzgledu
na wyboér parametru HP Na przyklad w przypadku Polski ujemne odchylenie
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Rysunek 2. Przebieg komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP
z parametrem wygladzania A odpowiadajacym diugosci cyklu 10 lat (linia ciagta)
oraz 15, 20 i 25 lat (linie przerywane)

od trendu w latach 2005-2006 moze siega¢ wartoéci od -11% (parametr HP
10 lat) do -19% (parametr HP ustalony na wartosci okresu 25 lat). Analogicz-
nie w przypadku roku 2014 rdéznice sa podobnej skali. O ile w sytuacji analiz
kredytu dla Polski okreélenie faz i punktéw zwrotnych jest niezmiennicze ze
wzgledu na dobér parametru HE to w przypadku USA i Wielkiej Brytanii
mozna zidentyfikowac takie okresy czasu, dla ktérych odchylenie od tren-
du moze by¢ zaréwno dodatnie, jak i ujemne, w zaleznosci od doboru para-
metru HP. Oznacza to problemy z wlasciwym okresleniem konkretnej fazy
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w tych przypadkach. Na przykiad dla Wielkiej Brytanii odchylenie od trendu
w 2014 moze by¢ wielkosci —2% (parametr HP ustalony na 10 lat) do -15% (dla
parametru HP odpowiadajgcemu okresowi 25 lat). Pierwszy przypadek moze
by¢ interpretowany jako male ujemne odchylenie od trendu, zas drugi moze
oznacza¢ wyhamowanie akcji kredytowej na duza skale. W przypadku USA
odchylenie od trendu dla parametru HP ustalonego na okresie 10 lat wskazu-
je na niewielkie dodatnie odchylenie, rzedu 2%, zas w przypadku przyjecia
wartosci parametru HP na poziomie 25 lat, odchylenie od trendu jest ujemne,
wskazujac na recesje w akcji kredytowe;j.

Cykl w szeregu czasowym MSCI dla USA i Wielkiej Brytanii, pomimo nie-
regularnego przebiegu z powodu zmiennej amplitudy, pozostaje niezmienniczy
dla r6znych wariantéw filtracji HP jedynie za wyjatkiem okresu ekspansji i gor-
nego punktu zwrotnego w latach 1999-2001. Dodatnie odchylenie od trendu
moze przyjmowac wartos$¢ od 20% (HP 10 lat) do 40% (HP 25 lat) w tym okresie.

Wobec powyzszego, uzyskanie precyzyjnych i silnie empirycznie potwier-
dzonych przez dane informacji o cyklu finansowym ogoélnie a w szczegdlno-
Sci o cyklu kredytowym i cyklu na rynku akcji, nie jest latwe. Przedstawio-
ne przyklady wyraznie wskazuja, ze dla wlasciwej oceny skali ekspansji lub
wyhamowania w cyklu, kluczowym bylo skonstruowanie metody powiazania
parametru filtru z czestoSciami statystycznie istotnymi. Zgodnie z uzyskanymi
rezultatami wlasciwym wyborem wartosci parametru wygtadzania dla USA
i Wielkiej Brytanii jest taka, ktéra odpowiada okresowi 20-25 lat, co znajduje
potwierdzenie w literaturze przedmiotu; por. Borio (2012) i Drehmann (2012).
Uzyskane rezultaty wyraZznie wskazuja, ze przyjecie analogicznych wartosci
dla Polski nie jest wlasciwe i moze prowadzi¢ do blednych konkluzji co do
skali ekspansji lub wyhamowania akcji kredytowej. Dla Polski wlasciwy wybor
parametru wygtadzania w procedurze filtracji HP powinien uwzglednia¢ war-
tos¢ okresu okoto 10 lat i nie wieksza.

W dalszej kolejnosci przeprowadzono jakoSciowa analize wystepowania
wyprzedzen i opdznieih w komponentach cyklicznych w kredycie i w indeksie
MSCI wzgledem cyklu koniunkturalnego, wyznaczonego na podstawie szeregu
czasowego produkcji przemystowej. W Tabeli 2 przedstawiono korelacje z préby
pomiedzy wartosciami komponentu cyklicznego w kredycie (Corr(C,, P,,,)) lub
equity (Corr(E,, P,,,)) i produkcji, z oSmiomiesiecznym przesunieciem wstecz jak
i w przéd; to znaczy dlan = -8, -7, ..., 0, 1, 2, ..., 8. Parametr wygladzania 1
przyjeto jako 10 lat dla polski, 20 lat dla USA oraz 25 lat dla Wielkiej Bryta-
nii. W klasycznej analizie cyklicznodci koniunkturalnej taka analiza stanowi
podstawy do dyskusji nad synchronizacja analizowanych cykli. Analizowane
korelacje z préby zostaly wyznaczone w dwoéch przypadkach, w pierwszym
obejmujacym caly analizowany okres oraz drugim, w ktérym wylaczone zostaty
obserwacje z okresu od marca 2008 do marca 2009. Celem prezentacji rezultatow
analizy ,lead-lag” dla dwo6ch wariantéw jest zbadanie w jaki sposéb zaleznosc¢
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dynamiczna pomiedzy wyizolowanymi komponentami cyklicznymi jest wraz-
liwa na okres czasu, w ktérym nasilit sie globalny kryzys finansowy.

W przypadku wartosci cyklu w szeregu czasowym MSCI jego biezaca
wartos¢ jest najsilniej dodatnio skorelowana z przyszla wartoscia komponen-
tu cyklicznego w produkcji. Dla USA zmiany w cyklu produkcji wyprzedzaja
zmiany w cyklu na rynku akcji o okolo cztery lata, zas dla Wielkiej Brytanii
efekt ten wynosi okolo 5-8 miesiecy. Dla Polski uzyskujemy najsilniejsza dodat-
nig korelacja pomiedzy biezacag wartoscia a wartoscia wyprzedzajaca o okoto
3 miesigce. Natura zaleznosci czasowych dla cykli w kredycie i produkcji wydaje
sie inna w trzech analizowanych przypadkach. Dla USA cykl produkcji wydaje
sie by¢ opdzniony w stosunku do cyklu kredytowego, poniewaz najsilniejsza
korelacje uzyskano w przypadku opdZnienia wynoszacego 7 miesiecy. Podobnie
w przypadku Polski, omawiane opéZnienie wynosi 8 miesiecy. Cykl kredyto-
wy dla Wielkiej Brytanii jest prawie dokladnie zsynchronizowany czasowo
z cyklem produkcji, poniewaz najsilniejsza korelacja uzyskano w przypadku
jednomiesiecznego wyprzedzenia. Powyzsze wnioski, dotyczace analiz korelacji
dla calego badanego okresu czasu, pozostaja jakoSciowo niezmiennicze, jesli
usunie sie okres nasilenia zjawisk kryzysowych od marca 2008 do 2009 roku.

3.2. Cykl kredytowy — Polska na tle regionu

Kolejnym etapem analiz empirycznych jest omdéwienie cech cyklicznosci dla
Polski na tle krajow regionu Europy Srodkowej i wschodniej. W niniejszej
czesci zaprezentowano wyniki analiz dla Czech, Polski i Wegier, skupiajac sie
na badaniu wlasnosci empirycznych cyklu kredytowego. Analizie poddano
szeregi czasowe o czestotliwosci miesiecznej agregatu kredytu w okresach, dla
Polski, od grudnia 1996 do lipca 2015 (224 obserwacje), dla Czech od stycznia
2002 do lipca 2015 (151 obserwacji) a dla Wegier od stycznia 2000 do lipca 2015
(175 obserwacji). Wybrane szeregi czasowe poddano procedurze identyfikacji
statystycznie istotnych czestotliwosci oraz ekstrakcji komponentéw cyklicznych.
Podobnie jak poprzednio uzyskane rezultaty poréwnywane sg pomiedzy kra-
jami oraz komponenty cyklu kredytowego odnoszone sg do cyklu produkgji
w kazdym kraju.

Rysunek 3 przedstawia przebieg wartosci statystyk testowych (linia cia-
gla) oraz wyznaczonych metoda podprébkowania wartosci krytycznych (linia
przerywana) na poziomie istotnosci odpowiednio a=0.1, 0.05, 0.01, ktére sa
wykorzystywane w tescie (7). W pierwszym wierszu przedstawiono wykresy
dotyczace kredytu, za§ w drugim wierszu produkcji przemystowej dla Polski
(pierwsza kolumna), Czech (druga kolumna) i Wegier (trzecia kolumna). War-
tos¢ statystyki testowej podlega silnej zmiennosci wraz ze zmianami w war-
tosci czestotliwosci poddawanej testowaniu. Jednak wyraznie mozna dostrzec
podobiefistwo w jej przebiegu we wszystkich trzech krajach. Duza warto$¢
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statystyki testowej w spektrum w okolicach niskich wartosci czestosci oraz jej
wygasanie wraz ze zblizaniem sie do obszaréw wysokich czestosci charakte-
ryzuje fluktuacje w agregacie kredytu dla trzech rozwazanych krajéw Europy

$rodkowej i wschodniej.
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Rysunek 3. Statystyki testowe (linia ciagla) oraz wyznaczone metoda podprébkowania
wartosci krytyczne a=0.08, 0.05 i 0.02 wykorzystywane w tescie (7) — linia przerywana

Tabela 3

Dlugosci cyklu (w latach) odpowiadajace statystycznie istotnym
(na poziomie istotnosci a=0.02) czestociom uzyskanym w procedurze testowania (7)

Kredyt Produkgja
Polska 9.8 12.8; 6.2; 3.6; 1.9
Czechy 12.8 3.4
Wegry 20.8, 2.5 3.6

Poréwnujac przebieg statystyki testowej dla kredytu z analogiczna wielko-
Scig uzyskang w przypadku produkcji przemystowej nalezy stwierdzi¢, ze cykl
w agregacie kredytu moze by¢ opisany przez znacznie nizsze czestotliwosci niz
w przypadku cyklu produkcji. W Tabeli 3 przedstawiono dlugos¢ cykli odpo-
wiadajacych statystycznie istotnym czestotliwosciom. W przypadku Polski okres
trwania cyklu w kredycie wynosi okoto 10 lat, i wynik ten pozostaje niezmien-
niczy wzgledem analiz przeprowadzonych w poprzedniej czesci dla szeregu
czasowego obserwacji do listopada 2014. Dla Czech cykl w kredycie trwa dluzej,
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poniewaz jedyna statystycznie istotna czestotliwo$¢ odpowiada okresowi nieco
mniejszemu niz 13 lat. Agregat kredytu Wegier wskazuje na dwie statystycznie
istotne czestodci. Komponent cykliczny moze by¢ w tym przypadku opisany
przez zlozenie dwodch cykli o okresach odpowiednio okoto 21 lat i 2 i p6t
roku. Skoro statystyczng istotnos$¢ uzyskala czestotliwos¢ odpowiadajgca okre-
sowi dluzszemu niz okres, z ktérego pochodza obserwacje empiryczne, wynik
w przypadku Wegier jest obarczony duza niepewnoscia i nalezy go przyjmowac
ostroznie. W rozwazanych gospodarkach cykl kredytowy trwa zatem znacznie
dtuzej niz cykl produkcji, ktéry w przypadku Czech i Wegier trwa mniej niz
4 lata. Odpowiednia statystyka testowa przekracza bowiem wartosci krytyczne
dla szeregéw produkcji przemystowej jedynie dla czestoéci odpowiadajacej okolo
3 i p6t roku. Nieregularne obserwacje od grudnia 2014 do lipca 2015 zmienity
obraz cyklicznoéci produkcji w Polsce. Uzyskujemy zatem zmiane wnioskowania
o statystycznie istotnych czestosciach, ktore odpowiadajg dla diuzszego szeregu
czasowego okresom cyklu 2 lata, okoto 3 i p6t roku, nieco ponad 6 lat i 13 lat.
Na uwage zastuguje stabilnos¢ cech cyklu kredytowego w Polsce, ktéry zaréw-
no w przypadku krétszego szeregu czasowego, analizowanego w poprzedniej
czesci, jak i obecnie dla danych do listopada 2015, wskazuje podobne cechy.

Kredyt

Polska Czechy Wegry

- PSRN

Produkcja przemyslowa

Polska Czechy Wegry

:\t 4 [\\ ,/f\fm\/, N VAN ﬁ// W\/ S

Rysunek 4. Przebieg komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP
z parametrem wygladzania A odpowiadajacym diugosci cyklu 5 lat (linia ciagta)
oraz 10, 15 i 20 lat (linie przerywane)
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Na podstawie procedur testowania statystycznie istotnych czestotliwosci,
podobnie jak w poprzedniej czesci, uzyskano komponenty cykliczne metoda
filtrowania. W analizach wykorzystujemy filtr HP z parametrem wygladzania
Scisle zwigzanym z istotnymi czesto$ciami. Rysunek 4 przedstawia przebieg
komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP z parametrem
wygladzania 4 odpowiadajagcym dlugosci cyklu 5 lat (linia ciggta) oraz 10, 15
i 20 lat (linie przerywane). Skala ekspansji kredytowe w Czechach w 2008-2009
roku jest wrazliwa na wybor parametru HE Gérny punkt zwrotny pod koniec
2009 roku moze by¢ opisany poprzez odchylenie od trendu rzedu 3% (parametr
HP ustalony na 5 lat) do 18% (parametr HP ustalony na 20 lat). Oprécz bardzo
nieregularnego przebiegu komponentu cyklicznego w przypadku Wegier, odchy-
lenie od trendu takze jest bardzo wrazliwe na dobdr parametru HP. Podobnie
jak w przypadku Polski i Czech, obraz ekspansji kredytowej i gérnego punktu
zwrotnego wyznaczajacego przejscie do fazy wyhamowania, jest r6zny i wlasciwe
okreslenie skali odchylenia od dlugookresowego trendu wymaga przeprowadze-
nia omawianych wyzej testow istotnosci. Gérny punkt zwrotny moze by¢ opisany
przez odchylenie od trendu rzedu 20% do wartosci nawet mniejszej od 3%.

Analizujac fazy wyhamowania i recesji mozna wysnu¢ podobne konkluzje.
W przypadku Polski dolny punkt zwrotny w latach 2005-2006 moze by¢ opisany
przed odchylenie od trendu rzedu 2.5% (parametr HP ustalony na wartosci 5 lat)
do 19% (parametr HP ustalony na wartosci 20 lat). W roku 2014 odchylenie od
trendu moze si¢ tez r6zni¢ znaczgco dla réznych wartoéci parametru wygladzania.

Uzyskane rezultaty wyraZznie wskazuja na klopoty w wiasciwg identyfi-
kacja faz cyklu, gdy parametr wygladzania odpowiada diugosci cyklu okoto
5 lat, a wiec wartosci nieco wigkszej niz odpowiadajgca cyklowi produkc;ji.
Uzyskana na drodze estymacji wartos¢ 10 lat dla Polski stanowi kompromis,
ktéry umozliwia identyfikacje faz i jednoczesnie oszacowanie skali ekspan-
sji lub wyhamowania w akcji kredytowej. Przyjecie, ze cykl kredytowy moze
trwac dluzej, co wynika z badan dla gospodarek rozwinietych, moze prowadzié¢
do blednych wnioskéw. Przeprowadzone powyzej analizy wskazuja, ze kraje
Europy $rodkowo-wschodniej cechuje swoista dynamika kredytu, co prowadzi
do innych wnioskéw o naturze cykli finansowych, w tym cyklu kredytowego.

Rezultaty analizy wystepowania wyprzedzen i opdznieih w komponentach
cyklicznych w kredycie wzgledem cyklu koniunkturalnego przedstawiono
w Tabeli 4. Podobnie jak w poprzedniej czeSci wyznaczono korelacje z préby
pomiedzy warto$ciami komponentu cyklicznego w kredycie i produkgji,
z o$miomiesiecznym przesunieciem wstecz jak i w przéd; to znaczy dla
n=-8-7,.,01,2, .., 8 Parametr wygladzania 4 przyjeto jako 10 lat dla
Polski, 12 lat dla Czech i 20 lat w przypadku dla Wegier. Najwyzsze wartosci
korelacji uzyskano dla opéznienia rzedu 8 miesiecy. Pomimo pewnych réznic
w dlugosciach cykli dla kazdego z krajow, analiza ,lead-lag” dostarcza podob-
nych wnioskéw co do zaleznosci w czasie z cyklem produkgcji. Cykl kredytowy
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moze by¢ charakteryzowany jako wyprzedzajacy w stosunku do cyklu produk-
¢ji. Z powodu przeprowadzenia analiz na prébie z dolaczonymi obserwacjami
z okresu od listopada 2014 do lipca 2015, wartosci korelacji z proéby wyzna-
czone w przypadku Polski nieznacznie r6znia sie od wartosci zamieszczonych
w Tabeli 2. Zasadnicza konkluzja co do wyprzedzajacego charakteru cyklu
kredytowego wzgledem cyklu produkcji pozostaje niezmieniona. Poréwnujac
miedzy krajami sile zwiazku cyklu kredytowego z cyklem produkcji nalezy
stwierdzi¢, ze efekt ten jest w przypadku Czech najsilniejszy a w przypadku
Polski najstabszy. Najwyzsza korelacja dodatnia nieco przekracza 0.52 w przy-
padku Czech, za$ dla Polski wynosi 0.21 i jest na granicy statystycznej istotnosci.

Tabela 4

Wartosci korelacji z préby Corr(C,, P,,,) pomigdzy wartosciami komponentu cyklicznego
w kredycie (C)) i produkgji (P,,,), z przesunieciem n = -8, -7, .., 0, 1, 2, ..., 8.
Parametr wygladzania A przyjeto jako 10 lat dla Polski, 12 lat dla Czech i 20 lat dla Wegier

Wartosci opdznione Wartosci wyprzedzajace

8|7 6|54 |3|-=2|-1|0 1 2 3 4 5 6 7 8

052|048 |0,43(0,39|0,38 0,28 |0,22|0,16 | 0,10 | 0,04 |-0,01|-0,06|-0,12|-0,17|-0,22(-0,27|-0,31

Czechy | =

0,21| 0,16 | 0,12 | 0,07 | 0,02 |-0,03|-0,08|-0,12|-0,16|-0,22|-0,28|-0,33|-0,38|-0,43|-0,47(-0,51|-0,54

0,32/ 0,29 | 0,25 (0,21 | 0,17 | 0,13 | 0,08 | 0,04 | 0,00 |-0,03|-0,06|-0,09|-0,12|-0,14|-0,16|-0,18|-0,19

Wegry | Polska

Kursywa zaznaczono w tabeli korelacje nieistotne statystycznie na poziomie 0.01.

3.3. Cykl kredytowy
— analiza w ramach kategorii kredytéw dla Polski

Jedyna statystycznie istotng czestoscia, w przypadku agregatu kredytu dla
Polski, byla wartos¢ odpowiadajaca okresowi okoto 10 lat. Efekt ten uzyskano
zaréwno w przypadku analiz szeregu czasowego obserwacji do listopada 2014
oraz przy aktualizacji danych do lipca 2015. W tej czesci opracowania przepro-
wadzono procedure wnioskowania o cechach cykli dla podkategorii kredytu
w Polsce. W okresie od grudnia 1996 do lipca 2015 (224 obserwacje) rozwazono
kategorie kredytu dla przedsiebiorstw i kredytu dla gospodarstw domowych
ogo6tem. Dodatkowo w ramach kredytu dla gospodarstw domowych rozwazono
osobno kredyty mieszkaniowe, konsumpcyjne i kategorie pozostalych kredytéw
gospodarstw domowych.
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Rysunek 5 przedstawia przebieg statystyk testowych w przypadku wszyst-
kich pieciu kategorii kredytéw. Wartosci statystyki r6zniq sie w kategoriach,
jednak wnioskowanie o statystycznie istotnych czestosciach (Tabela 5) wskazuje
na podobne wlasnosci cykliczne. W przypadku obydwu podstawowych kate-
gorii, to jest kredytu dla przedsiebiorstw i kredytu dla gospodarstw domowych
obserwacje opowiadajq sie za statystycznie istotng czestoscia wskazujaca na
dlugos¢ cyklu nieco mniejsza od 10 lat (podobnie jak dla calego agregatu kre-
dytowego). Kategorie kredytéw dla gospodarstw domowych, a wiec kredyty
mieszkaniowe, konsumpcyjne i pozostate tez wskazuja na statystycznie istotny
cykl o dltugosci okoto 10 lat. W przypadku kredytu dla gospodarstw domowych
i podkategorii kredytéw mieszkaniowych dane opowiadaja sie dodatkowo za
krotkim cyklem dlugosci okoto 2 lat. Ten krétki cykl nie znajduje potwierdzenia
w przypadku kredytéw konsumpcyjnych i kategorii pozostatych kredytow.
Dane takze wskazuja na niskg warto$¢ czestosci statystycznie istotnej, ktéra
odpowiada cyklowi dluzszemu niz ¢wieré wieku. Tak wolne przemiany cyklicz-
ne w agregacie kredytu mieszkaniowego moga mie¢ swoje zrédla w procesach
demograficznych i przemianach systemowych. Ten rezultat, cho¢ poprawny
formalnie, nalezy jednak traktowaé z duza ostroznoscia, gdyz jego obiektywne
ekonomiczne uzasadnienie nie jest latwe. W kazdym przypadku, gdy procedura
wychwytuje statystycznie istotne czestosci odpowiadajace okresom dluzszym
niz badana préba, interpretacja jest w duzej mierze arbitralna.

Polska

Kredyty dla przedsiebiorstw | Kredyty dla gosp. domowych Kredyty mieszkaniowe

0,07
0,06
0,05 %

W
0,04 | N2

0,03
0,02

0,01

0,00

139 69 46 35 28 23 20 17 15 139 69 46 35 28 23 20 17 15 138 69 46 35 28 23 20 17 15

Kredyty konsumpcyjne Pozostale kredyty
dla gosp. domowych

139 69 46 35 28 23 20 17 15 139 69 46 35 28 23 20 17 15

Rysunek 5. Statystyki testowe (linia ciggla) oraz wyznaczone metoda podprébkowania
wartoéci krytyczne a=0.08, 0.05 i 0.02 wykorzystywane w tedcie (7) — linia przerywana.
Analizy w przypadku kredytu dla przedsiebiorstw, dla gospodarstw domowych ogélem

i w rozbiciu na kredyty mieszkaniowe, konsumpcyjne i pozostale
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Tabela 5

Dlugosci cyklu (w latach) odpowiadajace statystycznie istotnym
(na poziomie istotnodci a=0.02) czestosciom uzyskanym w procedurze testowania (7).
Analizy w przypadku kredytu dla przedsigbiorstw, dla gospodarstw domowych ogélem
i w rozbiciu na kredyty mieszkaniowe, konsumpcyjne i pozostale

Kredyt
Kredyty dla Kredyty Kredyty Kredyty Pozostale Produkcja
rzedsiebiorstw dla gosp. mieszkaniowe | konsumpcyjne kredyty dla gosp.
P domowych pey) domowych
9.3; 4.5 9.8; 2.3 27.8; 9.3; 2.2 9.3 9.8 10.4; 3.5; 2.0

Polska
Kredyty dla przedsiebiorstw | Kredyty dla gosp. domowych Kredyty mieszkaniowe

;:1"\-—/7"'/\“"&f”"’ “\/ \\““/}V.\/“A\/ T

\

Kredyty konsumpcyjne Pozostate kredyty dla gosp.
domowych

Rysunek 6. Przebieg komponentéw cyklicznych, uzyskanych metoda filtrowania HP
z parametrem wygladzania A odpowiadajacym diugosci cyklu 5 lat (linia ciagta)
oraz 10, 15 i 20 lat (linie przerywane). Analizy w przypadku kredytu dla przedsiebiorstw,
dla gospodarstw domowych ogélem i w rozbiciu na kredyty mieszkaniowe,
konsumpcyjne i pozostale

Zamieszczone na Rysunku 6 przebiegi komponentéw cyklicznych, ktére
uzyskano metoda filtracji HE wskazuja na znaczna i o wiele wigeksza wrazliwos¢
na dobdr parametru wygladzania, niz w przypadku calego agregatu kredytu.
Uzyskane rezultaty wskazuja takze na powazne problemy w okresleniu pozycji
cyklicznej w 2014 roku. Niepewno$¢ zwiazana z okresleniem fazy jest szcze-
golnie widoczna w przypadku kredytow dla gospodarstw domowych ogétem
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i podkategorii. W przypadku komponentu cyklicznego, uzyskanego na pod-
stawie parametru wygladzania, odpowiadajgcemu okresowi 5 lat, pierwsza
polowa 2015 roku powinna si¢ charakteryzowaé nieznacznym ozywieniem, to
jest dodatnim (niewielkim) odchyleniem od dilugookresowego trendu. Para-
metry wygladzania odpowiadajace okresom 10 lat i dluzszym wskazuja na
wyhamowanie i ujemne odchylenie od dlugookresowego trendu. Kredyty dla
przedsiebiorstw charakteryzuja sie sytuacja nieznacznego spowolnienia. Odchy-
lenie od dlugookresowego trendu w pierwszej potowie 2015 roku jest ujemne
ale niewielkie (5%-1%) i malo wrazliwe na dobor parametru wygladzania.

Analizy wystepowania wyprzedzen i opdznierr w komponentach cyklicznych
w rozwazanych kategoriach kredytu przedstawiono w Tabeli 6. Podobnie jak
w przypadku calego agregatu kredytu cykle wyznaczone dla jego komponentéw
maja wyprzedzajacy charakter wzgledem cyklu produkcji. Najwyzsze wartosci
korelacji uzyskano dla op6Znienia rzedu 8 miesiecy. Efekt ten jest jednak bardzo
staby i w przypadku kredytéw mieszkaniowych i kredytéw konsumpcyjnych
nieistotny statystycznie. Najsilniejsza zaleznos¢ od op6znien cyklu produkcji
uzyskano w przypadku kategorii pozostalych kredytow.

4. PODSUMOWANIE

Podjete w opracowaniu zagadnienie cykliczno$ci w systemie finansowym
jest nowa odsltona klasycznych, bo rozwazanych od ponad 160-ciu lat, badan
nad cykliczng natura zjawisk w ekonomii. Celem badan bylo wypracowanie
metod wnioskowania statystycznego w celu okreslenia cech cyklu finansowego
i w szczegodlnosci kredytowego. W pracy zaproponowano nieparametryczny
test, umozliwiajacy wnioskowanie o statystycznie istotnych czestosciach dys-
kretnego spektrum procesu opisujacego cykliczne fluktuacje.

Uzyskane rezultaty empiryczne pozwalaja stwierdzi¢, ze cechy cyklu kredy-
towego dla Polski maja charakter swoisty i znacznie r6znig sie od tych otrzy-
manych dla rozwinietych gospodarek. Cykl kredytowy trwa w przypadku Pol-
ski okoto dekady i jest podobny do cyklu uzyskanego w przypadku Czech,
trwajacego 12 lat.
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