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Streszczenie

Streszczenie

Opracowanie ma na celu znalezienie determinant zaktécen na polskim rynku finan-
sowym oraz walutowym. Powszechnie wiadomo, ze globalny kryzys finansowy rozpoczat
sie w USA, gdzie zatamanie na rynku nieruchomosci doprowadzito do kfopotéw na rynku
finansowym. Opracowanie prezentuje teorie kryzysow finansowych i walutowych, a takze
pokazuje wyniki badan transmisji szokdéw z USA do Niemiec oraz z Niemiec do gospodarek
transformujacych sie. Okazuje sie, ze Wegry byty krajem najbardziej podatnym na kryzys,
ktory wybucht w Europie Zachodniej, jednoczesnie najbardziej zarazaty nim pozostate kraje
grupy CEEE. Polski rynek finansowy okazat sie odporny na szoki ptynace z Czech, ale podat-
ny na szoki ptyngce z Wegier. Podczas badania podatnosci polskiego rynku walutowego na
niestabilnosci wewnetrzne okazato sie, ze cena CDS, zmienne zwigzane z bilansem handlo-
wym oraz obecnos¢ kryzysu walutowego w ktérymkolwiek kraju z grupy CEEE powodowa-
ty najwieksze zaktécenia na polskim rynku walutowym.

Klasyfikacja JEL: C12, C35, F31, GO1, G15, E58

Stowa kluczowe: wskaznik presji rynkowej, efekt zarazania, kryzys finansowy, model
wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym
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Bezposrednia przestankg przeprowadzenia opisanych w niniejszym opracowaniu
badan byty wydarzenia kryzysowe ostatnich lat (szerszy opis przyczyn powstania global-
nego kryzysu finansowego mozna znalez¢ m.in. w pracach Reinharta i Rogoffa (2009)
oraz Stawinskiego (2007)). Znamienne dla przebiegu tych zjawisk okazato sie ich zrézni-
cowanie w odniesieniu do poszczegdlnych gospodarek, tych wysoko rozwinietych — Stany
Zjednoczone, Japonia, strefa euro, i tych w trakcie transformacji — takich jak Polska czy
pozostali nowi cztonkowie Unii Europejskiej. Nalezy przyzna¢, ze materia kryzysu finanso-
wego, niestabilnosci na rynkach finansowych — czy nawet weziej — kryzys walutowy stano-
wig same w sobie zaréwno wystarczajgca pokuse, jak i wyzwanie dla badacza. Wydaje sie
jednak wazne, aby analiza taka nie abstrahowata od okreslonego kontekstu ekonomiczne-
go, gdzie aktualne wydarzenia tworza historie i zmuszajg do ciggtych dociekan na temat
danego problemu.

Globalny kryzys finansowy dotknat Polske i kraje Europy Srodkowo-Wschodniej, gdy
osiggaty one wysokie poziomy integracji, konwergencji ze strefg euro oraz innymi wyso-
ko rozwinietymi partnerami. Jednoczesnie odmienne tempo w budowaniu tych zalezno-
$ci, roznice w przyjetych przez poszczegolne kraje modelach polityki, na przyktad skrajnie
odmienne rezimy kursowe mogty przyczynic sie do réznej podatnosci na kryzys. Polska
poradzita sobie relatywnie dobrze, gdy weZmiemy pod uwage skale spowolnienia gospo-
darczego. Nie oznacza to jednak braku oznak kryzysu. Rynek walutowy w Polsce oraz jej
gietda papieréw wartosciowych podlegaty licznym presjom i napieciom. Tendencje zacho-
dzace na sasiednich rynkach miaty nastepnie kluczowe znaczenie dla innych sfer, w tym
realnej gospodarki.

W niniejszym opracowaniu skoncentrowano sie na znaczeniu czynnikéw moga-
cych destabilizowa¢ funkcjonowanie polskiego systemu finansowego, poréwnano wptyw
zmiennych zwigzanych z kondycjg gospodarki rodzimej z sitg oddziatywania szokow
zewnetrznych na polski system finansowy, a takze okreslono czynniki determinujgce zakté-
cenia na rynku walutowym. Analiza obejmuje lata 2003-2010. Do tych celéw wykorzysta-
no dane dotyczace kategorii ekonomicznych rynku walutowego, zmienne zwigzane z sytu-
acjg w bilansie ptatniczym, dane dotyczace kategorii gospodarki realnej oraz ilustrujgce
poziom ryzyka kraju, a takze indeksy gietdowe dla Polski, krajéw regionu, Niemiec oraz
Stanow Zjednoczonych.

Struktura opracowania jest nastepujgca. W rozdziale drugim opisano istote kryzysu
walutowego i finansowego, zaprezentowano metody identyfikacji epizodéw kryzysowych
na rynku walutowym, zidentyfikowano okresy niestabilnosci polskiej ztotowki, a takze
oszacowano parametry modelu majgcego ilustrowac wptyw niestabilnosci gietdowych na
zaktdcenia na rynku walutowym. W rozdziale trzecim omawia sie te czynniki determinujgce
napiecia na rynku walutowym, ktére jako zmienne moga wystepowac w systemie wcze-
snego ostrzegania przed kryzysem walutowym. Szacowane sg takze parametry modelu
wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym. Do tego celu uzywany jest zaréwno
model dwumianowy, czesto wykorzystywany w literaturze przedmiotu, jak réwniez nie-
standardowy model Qual-VECM, ktéry jest w stanie zbadac nie tylko wptyw zmiennych
ekonomicznych na kryzys walutowy, ale pozwala takze oceni¢, w jaki sposéb kryzys walu-
towy wptywa na ksztattowanie sie zmiennych ekonomicznych. Rozdziat czwarty prezen-
tuje teorie dotyczace efektu wzajemnego zarazania sie rynkdw finansowych, zawiera opis
metod ekonometrycznych stuzacych weryfikacji hipotez dotyczacych tego efektu, a takze
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zawiera badania empiryczne na temat podatnosci polskiego rynku finansowe na szoki pty-
nace z rynkéw finansowych innych krajéw.

Autorzy zdaja sobie sprawe, ze nieréwno rozktadajg akcenty pomiedzy materiatem
majacym rozpozna¢ mechanizmy i procesy niestabilnosci wybranych rynkéw finansowych
w Polsce w kontekscie aktualnego kryzysu swiatowego a prébg prowadzenia bardziej kom-
pleksowych dociekan na temat uniwersalnego charakteru takich zjawisk, faworyzujac ten
pierwszy watek. Do pewnego stopnia jednak ujecie takie jest intencjonalne, autorzy przy-
jeli bowiem, ze przejscie przez polskie rynki swoistego testu dojrzatosci i odpornosci na
szoki w tak niezwykle niestabilnym, niepewnym i —w tym sensie — rowniez nowym otocze-
niu $wiatowe] gospodarki byto wyraznym impulsem do podjecia staran na rzecz lepszego
rozumienia tych konkretnie osadzonych w czasie i przestrzeni proceséw. Tym samym inne
mozliwe kierunki badania odfozono na pdznie;.

Narodowy Bank Polski



Kryzys finansowy i jego identyfikacja

1
Kryzys finansowy i jego identyfikacja

1.1. Pojecie kryzysu finansowego i kryzysu walutowego

Kryzys finansowy jest bardzo ztozonym zjawiskiem. Miesci w sobie wiele, czesto
naktadajgcych sie, podkategorii. Allen, Babus i Carletti (2009) dokonali ich uporzagdkowa-
nia — przedstawiajac istniejgcy dorobek literatury, sprobowali uwspoiczesnié rezultaty tej
syntezy. Wedtug nich kryzys finansowy obejmuje: kryzys bankowy, kryzys ptynnosci, efekt
zarazania oraz bable na rynku aktywow. Jak sie wydaje, autorzy pozostajg pod duzym
wptywem obecnego globalnego kryzysu finansowego i ich obszerny przeglad przez kon-
cepcje koncentruje sie wokot zataman dotyczacych sektora bankowego. Omawiane sg wiec
zrédta i mechanizmy paniki bankowej — czy to przez pryzmat tradycyjnego nurtu samo-
spetniajacej sie prognozy (Diamond i Dybvig, 1983), czy tez z wykorzystaniem teorii (glo-
balnej) gry (Carlsson i van Damme, 1993; Rochet i Vives, 2004; Goldstein i Pauzner, 2005).
Warto w tym miejscu podkresli¢, ze wazny wkiad w rozwdj tej klasy modeli majg koncepcje
Morrisa i Shina (1998) eksplorujgce watek ataku spekulacyjnego na rynku walutowym jako
generatora kryzysu walutowego. Zaktécenia na rynku miedzybankowym i szoki ptynnosci
rozpatrywane sg w kontekscie nadmiernej zmiennosci cen, asymetrii informacji, pokusy
naduzycia (Acharya, Gale i Yorulmazer, 2009; Allen, Carletti i Gale, 2009). Efekt zarazania
w cytowanym opracowaniu zostaje sprowadzony do jego transmisji do sektora bankowego
i reakcji bankéw na te transmisje (Allen, Babus i Carletti, 2009, s. 16-23). Wreszcie problem
powstawania babli na rynku aktywdéw autorzy wyjasniajg na podstawie literatury poswie-
conej zwigzkom pomiedzy kredytami hipotecznymi a spekulacjg na rynku nieruchomosci
(Geanakopolos, 1997, 2003; Caballero i Krishnamurthy, 2001; Makarov i Plantin, 2009).

Z pewnoscig powyzsze rozwazania pomagaja rozpoznac zjawiska kryzysowe, ktére
dotknety w ostatnim czasie kraje wysoko rozwiniete — Stany Zjednoczone czy cztonkéw
strefy euro. Jednak w odniesieniu do gospodarek wschodzacych, gdzie procesy transforma-
cji zrodzity potrzebe poszukiwania czesto wiasnych hybrydowych modeli rynkéw finanso-
wych, a budowanie wiarygodnosci odbywa sie wieloptaszczyznowo (réwniez poprzez roz-
woj tych rynkéw wraz z ich instytucjami oraz umiejetne wigczanie sie w procesy integracji
i globalizacji), wydaje sie, ze zrozumienie potencjalnych zagrozen zwigzanych z kryzysem
powinno obejmowad szerszy zakres zagadnien. Zatem jest tutaj potrzebne wykorzysta-
nie innych historycznych doswiadczen, odmiennych sposobéw definiowania i analizowania
kryzysu finansowanego.

Kaminsky (2003) za pomocg metody drzewa regresyjnego poddaje badaniu 96 przy-
padkdéw zdarzen kryzysowych (ktére uznaje za przynalezne do kategorii kryzysu finanso-
wego) w 20 krajach (rozwinietych, wschodzacych i rozwijajacych sie) w latach 1970-2001.
Autorka wyodrebnia 6 kategorii identyfikujgcych gtéwna przyczyne pojawienia sie kryzysu:

1) pogorszenie sie sytuacji na rachunku obrotéw biezacych (crises with current
account problems);

2) wstrzasy na rynkach finansowych (crises of financial excesses);
3) problemy z zadtuzeniem zagranicznym (crises of sovereign debt problems);

4) nieréwnowaga fiskalna (crises with fiscal deficits);
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5) nagte odciecie naptywéw kapitafowych wywotane wzrostem stép procentowych
na Swiecie (sudden-stop crises);

6) samospetniajgce sie kryzysy (self-fulfilling crises), ktére trudno wigza¢ z wyraznym
pogorszeniem zmiennych fundamentalnych.

Otrzymane przez autorke rezultaty wskazuja, ze 14% badanych kryzyséw mozna
uznac za przynalezne do grupy 1,29% — do grupy 2, az 42% do grupy 3,5% — do grupy
4,5% do grupy 5 i 4% do grupy 6. Wyniki te zachecaja do zapoznania sie doktadniej
z naturg kryzysu walutowego (zwanego czasami kryzysem rachunku obrotéw biezacych
— por. Milesi-Ferretti i Razin, 1998) oraz problemem niestabilnosci rynkéw finansowych.
Ten kierunek dociekan wydaje sie réwniez podyktowany specyfikg europejskich rynkow
wschodzacych. Ksztattowanie sie okreslonej postaci salda rachunku obrotéw biezgcych
w krajach Europy Srodkowo-Wschodniej wynika ze specyficznych cech ich rynkéw finanso-
wych oraz zaawansowanych proceséw integracyjnych, ktére zachodza w tych panstwach.
Dodatkowo uwage przyciggaja, typowe dla rynkéw wschodzacych, stany bedace jedno-
czesnie potencjalnym zrédtem niestabilnosci, tj. wysoka zmienno$¢ i wysoka rentownos¢
w przypadku giefd papieréow wartos$ciowych (Chukwuogor-Ndu i Feridun, 2006) oraz
silne zwiazki gietdy z rynkiem walutowym, cho¢by poprzez ryzyko walutowe (Fedorova
i Vaihekoski, 2009).

Trzeba przyznad, ze teoria dotyczaca kryzyséw walutowych zastuguje na wyréz-
nienie, jesli chodzi o ocene ciggtosci, kompletnosci dorobku oraz jego przektadalnos¢ na
konkretne, ilosciowe metody badawcze. Trudne zadanie polegajace na obiektywnej iden-
tyfikacji momentéw wystgpienia kryzysu doczekato sie licznych préb opracowan. Warto

podkresli¢, ze bardzo czesto teorie kryzysu walutowego (trzech generacji) podawane sa
jako obowiazujacy kanon dla teorii kryzysu finansowego.

W literaturze mozna zalez¢ uzasadnione przekonanie, ze trudno w sposéb jedno-
znaczny zdefiniowad pojecie kryzysu walutowego (Gawronska-Nowak, 2008). Dotychczas
podejmowane proby scharakteryzowania tego zjawiska na potrzeby badawczo-naukowe
wskazujg na okreslony spadek nominalnej wartosci kursu danej waluty w stosunku do
walut uznawanych za swiatowe. Gtéwne rozbieznosci pojawiaja sie co do rezimu kursowe-
go, a takze w odniesieniu do skali i ograniczen czasowych, jako krytycznych wyznacznikéw
wystgpienia kryzysu.

Tradycyjnie kryzysy walutowe definiowane sg jako zjawiska polegajgce na zatama-
niu sie rezimu kursu statego na skutek niezdolnosci wtadz monetarnych do jego dalszego
utrzymywania, co w konsekwencji prowadzi do dewaluacji waluty krajowej (Gruszczynski,
2004, s. 42). Jednak wspdftczesne definicje kryzysu walutowego dopuszczaja w zasadzie
wystapienie kryzysu zaréwno w warunkach kursu ptynnego, jak i statego.

Wedtug Frankela i Rose’a (1996) wyroznikiem sytuacji kryzysowej jest 25-procento-
wa nominalna dewaluacja (takze deprecjacja) kursu, pod warunkiem ze byta ona co naj-
mniej o 10 punktéw procentowych wyzsza od dewaluacji (deprecjacji) w poprzedzajgcym
roku. Milesi-Ferretti i Razin (1998), podobnie jak Frankel i Rose, dopuszczajg wystapie-
nie kryzysu niezaleznie od przyjecia kursu ptynnego badz statego, natomiast krytyczna
warto$¢ stopy dewaluacji (deprecjacji) definiujg jako przynajmniej dwa razy wieksza od
ubiegtorocznej, jednoczesnie przyjmujac, ze w minionym — w stosunku do analizowane-
go — roku stopa owa wyniosta mniej niz 40%. Osband i van Rijckeghem (2000) uznaja, ze
kryzys wystepuje wtedy, gdy miesieczna stopa deprecjacji przekracza 10% i jednoczesnie
ksztattuje sie powyzej éredniej miesiecznej od 3 do 14 miesiecy przed kryzysem. Srednia ta
musiataby by¢ powiekszona o dwukrotnos¢ odchylenia standardowego stopy deprecjacji
obliczonego dla dwdch lat (poprzedzajgcych moment wystapienia kryzysu).

Wydaje sie, ze zdefiniowanie zjawiska kryzysu walutowego w sposéb bardziej ztozo-
ny bedzie mozliwe dzieki wykorzystaniu, stosowanego w licznych opracowaniach, indeksu
presji rynkowej (EMP).
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1.2. Wskaznik presji rynkowej (EMP)

Napiecia na rynku walutowym czesto rodza konieczno$¢ podjecia interwencji przez
bank centralny. Dlatego tez miernik presji na rynku walutowym powinien uwzglednia¢
— oprdcz zmian kursu walutowego — réwniez zmiany poziomu rezerw walutowych. Taki
wskaznik zostat poczatkowo zaproponowany przez Girtona i Ropera (1979) i nazwany
wskaznikiem presji rynkowej (EMP). W swojej pierwotne]j wersji wskaznik EMP byt prosta
suma zmian kursu walutowego i poziomu rezerw. Istotny wktad do literatury poswieconej
szacowaniu EMP miaty prace Weymark (1995, 1997a, 1997b, 1998), w ktérych to sformali-
zowano definicje EMP i wprowadzono tzw. czynnik konwersji. Zaproponowana w pracach
Weymark (1995, 1997a, 1997b, 1998) postac wskaznika presji rynkowej jest nastepujgca:

EMR=(er_ez—l)+;7(rr_rt—l)l (,I,I)

€ a1

gdzie e; oraz r; to odpowiednio kurs walutowy i poziom rezerw walutowych, nato-

dAe,
miast czynnik konwersji h oblicza sie na podstawie wzoru 17 = ———- . Proponuje sie, aby

JAT,
czynnik konwersji uzyskiwac poprzez estymacje parametréw modeltu przyczynowo-skut-
kowego (por. Weymark, 1995, 1997a, 1997b, 1998). Dlatego tez mierzenie presji na rynku
walutowym oparte na wskazniku (1.1) nazywane jest podejsciem zaleznym od modelu.
Wskaznik presji rynkowej wyrazony wzorem (1.1) nalezy interpretowac jako hipotetyczna
zmiane kursu walutowego, ktéra nastgpitaby, gdyby nie nastapita zmiana poziomu rezerw.
Podejscie zalezne od modelu byto wykorzystywane do estymacji wskaznika presji rynkowej
w takich krajach jak Brazylia (por. Connolly and Silveira, 1979), Kostaryka (por. Thorton,
1985), Turcja (por. Parlaktuna, 2005), Pakistan (por. Khawaja, 2007), Indie (por. Mathur,
1999), Australia (por. Jeisman, 2005), RPA (por. Ziramba, 2007), nowe kraje cztonkowskie
Unii Europejskiej (por. Bielecki, 2005; Stavarek, 2006, 2009, 2010a, 2010b; Hegerty, 2009;
Kemme i Lyakir, 2009; Gawronska-Nowak i Grabowski, 2011), kraje rejonu morza karaib-
skiego (por. Pollard, 1999), kraje G7 (por. Bahmani-Oskooee i Bernstein, 1999), Argentyna
(por. Garcia i Malet, 2007). Podejscie zalezne od modelu zostato skrytykowane przez
Eichengreena, Rose i Wyplosza (1995, 1996), ktérzy zaproponowali wskaznik presji rynko-
wej niezalezny od modelu przyczynowo-skutkowego:

A Ar Ar -
EMP, =1e’-1(r‘-'[')+1(A(ul -i), (1.2)
o, € O, I I .

r i

gdzie i; oznacza krajowa stope procentowa, i*;oznacza zagraniczng stope procentowa
w kraju referencyjnym, r; oznacza stosunek rezerw zagranicznych do bazy monetarnej,
natomiast r* oznacza stosunek rezerw zagranicznych do bazy monetarnej w kraju referen-
cyjnym. Odchylenia standardowe 6, o, oraz o; odnoszg sie do odpowiednich komponen-
téw wskaznika presji rynkowej. Jak wida¢ wskaznik presji rynkowej zdefiniowany wzorem
(1.2) uwzglednia zmiany dysparytetu stop procentowych. Jak wiadomo bowiem, w kraju
z elastycznym rezimem kursowym bank centralny moze wptywac na ksztattowanie sie
kursu walutowego, oddziatujgc na stopy procentowe. Wskazniki presji rynkowej spotykane
w literaturze poswieconej kryzysom walutowym réznig sie od siebie. Zaproponowane przez
Sachsa, Tornella i Velasco (1996), a takze przez Kaminsky, Lizondo, Reinhart (1998) oraz
Kaminsky i Reinhart (1999) mierniki nie uwzgledniajg poziomu rezerw ani stopy procen-
towej w kraju referencyjnym. Kazdy z definiowanych w literaturze wskaznikow uwzgled-
nia zmiany kursu walutowego i zmiany poziomu rezerw. Gtéwna réznica polega na spo-
sobie uwzgledniania komponentu zwigzanego ze zmianami stopy procentowej. Niektére
artykuty nie uwzgledniajag komponentu zwigzanego ze zmianami stopy procentowej (por.
Hallwood i Marsch, 2004; Siklos i Weymark, 2006; Peltonen, 2006; Frankel i Wei, 2008),
niektore uwzgledniajg zmiane nominalnej stopy procentowej (por. Busierre i Fratzscher,
2006; Van Horen, Jager i Klaassen, 2006), inne za$ uwzgledniajg zmiany realnej stopy pro-
centowej (por. Pentecost, Van Hooydonk i Van Poeck, 2001; Haile i Pozo, 2006; Van Poeck,
Vanneste i Veiner (2007).

MATERIALY | STUDIA — Zeszyt 258

13



14

Kryzys finansowy i jego identyfikacja

Artykut Klaassena i Jagera (2011) stanowi wazny, krytyczny wkfad do literatury doty-
czacej sposobu konstruowania EMP. Z jednej strony uwzglednienie zmiany stopy procen-
towej jako waznej sktadowej wydaje sie zasadne, gdy wezmiemy pod uwage mozliwosc
oddziatywania banku centralnego na kurs walutowy. Z drugiej za$ strony uwzglednianie
zmian stopy procentowej w EMP zgodnie z réwnaniem (1.2) powoduje, ze jesli np. pomie-
dzy okresami t—1 oraz t stopa procentowa wzrosnie o 100% za$ pomiedzy okresami t oraz
t+1 nie ulegnie zmianie, to wéwczas zfa sytuacja na rynku walutowym identyfikowana jest
tylko w okresie t. Mimo ze w rzeczywistosci stopa procentowa w okresie t+1 nadal jest
wysoka, co moze $wiadczy¢ o koniecznosci stosowania restrykcyjnej polityki pienieznej
w celu unikniecia deprecjacji. Poza tym wedtug Klaassena i Jagera (2011) EMP uwzgled-
niajacy zmiany dysparytetu stép procentowych nie jest zgodny z definicjg wskaznika pre-
sji rynkowej wprowadzong przez Weymark (1997a). A zatem jesli chcieliby$Smy zachowad
zgodnos¢ z pierwotng definicjg, wéwczas EMP powinien raczej obejmowac poziomy stopy
procentowej, a nie dysparytety. Zgodny z definicjg wskaznik presji rynkowej powinien zda-
niem Klaassena i Jagera (2011) uwzglednia¢ poziom stopy procentowej. Ujecie takie takze
rodzi problemy interpretacyjne, gdyz wysoka stopa procentowa niekoniecznie musi wska-
zywac na presje na rynku walutowym. Stan taki moze by¢ przeciez rezultatem restrykcyjnej
polityki monetarnej. W zwigzku z tym Klaassen i Jager (2011) zaproponowali, aby uwzgled-
niac réznice pomiedzy obserwowanym poziomem stopy procentowej iy, a tzw. poziomem
pozadanym itd. Pozadany poziom stopy procentowej oznacza hipotetyczny poziom stopy
procentowej, ktéry bytby obserwowany, gdyby bank centralny nie stosowat tego instru-
mentu do regulacji kursu walutowego. Ostatecznie zaproponowany przez Klaassena
i Jagera (2011) miernik przyjmuje postac:

EMP, = Ae, + o (i, -1 )+ w,c,, (1.3)

gdzie i{j oznacza pozadany przez bank centralny poziom stopy procentowej, natomiast
zmienng ¢; definiuje sie jako iloraz zgtoszonych przez bank centralny zlecen kupna waluty
krajowej w stosunku do catego obrotu ta walutg na rynku forex. Wagi w; oraz w,., podob-
nie jak we wzorze (1.2), sa odwrotnosciami odchylen standardowych odpowiednich zmien-
nych w catym okresie préby.

1.3. Identyfikacja okresow kryzysu walutowego przy pomocy wskaznika
presji rynkowej

Omawiany w poprzednim podrozdziale wskaznik presji rynkowej informuje o pozio-
mie presji na rynku walutowym. Aby odpowiedzie¢ na pytanie, czy w danym okresie obser-
wowany jest kryzys na rynku walutowym, nalezy zdefiniowa¢ zmienng dychotomiczna
wigzacg okreslone wartosci wskaznika EMP z czasem wystepowania kryzysu walutowego.
Przyjmuje ona wartosci 0 w okresach stabilnosci na rynku walutowym oraz 1 w okresach
kryzysu walutowego. Zmienna binarna identyfikujgca okresy kryzysu walutowego najcze-
sciej przyjmuje postac (por. Eichengreen, Rose i Wyplosz, 1995, 1996):

X - {1 jezeli EMP > up, ., +k-0pyp,

(1.4)
0w prz. przypadku.

Uppp Oraz ogyp to odpowiednio wartosc srednia oraz odchylenie standardowe wskaznika
presji rynkowej w catym okresie préby. Wspdtczynnik k przyjmuje warto$¢ 1,5 lub 2 (por.
Eichengreen, Rose i Wyplosz, 1995, 1996). Zatem zgodnie z réwnaniem (1.4) kryzys jest
identyfikowany w tych okresach, w ktérych wskaznik presji rynkowej znaczgco przekracza
swoja Srednig wartosc.

Podstawowga wada metody identyfikacji okreséw zaktocen na rynku walutowym za
pomoca zaleznosci (1.4) jest to, ze kryzys walutowy jest identyfikowany tylko w okresach
silnej deprecjacji waluty, gwattownego spadku poziomu rezerw, znaczacego wzrostu stopy
procentowej, badz kombinacji powyzszych czynnikéw (por. Grabowski, 2009b). Jezeli
pomiedzy okresami t-1 oraz t nastepuje gwattowny wzrost kursu walutowego badz bardzo
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duzy spadek poziomu rezerw, natomiast pomiedzy okresami t oraz t+1 wielkosci te nie
ulegaja zmianie, to wéwczas EMP nie przyjmuje wysokiej wartosci i kryzys walutowy nie
jest odnotowywany. Jednak w okresie t+1 kurs walutowy jest zdecydowanie wyzszy albo
poziom rezerw jest zdecydowanie nizszy niz dwa okresy wczesniej. Brak identyfikacji kryzy-
su w okresie t+1 jest niezgodny z intuicja. Dlatego tez metoda identyfikacji oparta na wzo-
rze (1.4) pozwala identyfikowac tylko krétkookresowa presje na rynku walutowym, nie jest
natomiast w stanie rozpoznac zjawiska kryzysowego. Swiadczy o tym sposéb identyfikacji
okreséw kryzysowych na podstawie zaleznosci (1.4) — wedtug niej kryzysy identyfikowane
historycznie przy pomocy danych miesiecznych sa bardzo krotkie i trwajg czesto nie dtuzej
niz 1 miesigc. Jednak gdyby kryzys walutowy byt zjawiskiem chwilowym — zgodnie z pre-
zentowanga powyzej percepcja — nie istniataby potrzeba zagtebienia sie w jego istote i obja-
Snienia jego specyfiki. Tymczasem kryzysy walutowe, ktére wybuchaty w réznych krajach
trwaty zdecydowanie dfuzej i negatywnie odbijaty sie na gospodarkach krajow, w ktérych
byty obecne. Warto pamietac tutaj o ztozonym charakterze kryzysu finansowego ozna-
czajacym nakfadanie sie na siebie réznych jego sktadowych (takich jak kryzys walutowy
wiasnie) — wystarczy wspomniec kryzys blizniaczy. Wéwczas kryzys walutowy uruchamia
dodatkowo inne negatywne zjawiska, sprzyja ich pojawianiu sie i trwaniu, co zdecydowa-
nie wykracza poza identyfikacje kryzysu walutowego rozumiang jako wskazanie tylko kry-
tycznego momentu jego wystapienia.

Ze wzgledu na to, ze dla wiekszosci gospodarek kurs walutowy, stopa procentowa
oraz poziom rezerw sg zmiennymi zintegrowanymi w stopniu pierwszym, EMP jest zmien-
na stacjonarng. Zgodnie ze specyfikg zmiennych stacjonarnych (por. Majsterek, 2008) po
wytraceniu takiej zmiennej z trajektorii dfugookresowej rownowagi, nastepuje jej natych-
miastowy powrdt na te trajektorie. Dlatego tez proponowana jest modyfikacja sposo-
bu identyfikacji okreséw wystepowania zaktécen na rynku walutowym (por. Grabowski,

2009b), tak aby wyjscie ze stanu kryzysu wynikafo z poprawy sytuacji na rynku walutowym.

Busierre i Fratzscher (2006) argumentuja, ze doktadne okreslenie momentu wybu-
chu kryzysu walutowego jest bardzo trudne, proponuja wiec modelowanie wystapienia
kryzysu w okreslonym horyzoncie czasowym. Dlatego tez proponuja transformacje zmien-
nej binarnej w nastepujacy sposob:

I ogdy 3 K=l
Y, = (1.5)
0 w prz. przypadku.

Podobna metode identyfikacji epizodow kryzysowych zastosowat m.in. Serwa
(2005) w modelu wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym w Polsce, a takze
Crespo Cuaresma i Slacik (2009). Jak widac¢ zmienna binarna przyjmuje wartos¢ 1, jedli na
okreslong liczbe okreséw do przodu wystepuje okres, w ktérym wskaznik EMP przekra-
cza wartosc¢ krytyczng. Wéwczas mamy do czynienia z niebezpieczenstwem wystapienia
kryzysu. Opisane powyzej podejscie wydaje sie by¢ kontrowersyjne, poniewaz zmienna
binarna przyjmuje warto$¢ 1 réwniez dla tych okreséw, dla ktérych sytuacja na rynku walu-
towym nie jest zta. Wobec tego definiowanie epizodéw kryzysowych na podstawie trans-
formacji (1.5) jest sztuczne i nie potwierdza go rzeczywista sytuacja na rynku walutowym.
Oszacowania parametréw modelu dwumianowego mogg by¢ wéwczas niewiarygodne.

Dlatego tez w niniejszym opracowaniu proponujemy modyfikacje metody definio-

wania okreséw kryzysu walutowego. Zgodnie z nig zmienna definiujgca kryzys walutowy
przyjmuje wartosci 0 i 1 wedtug nastepujacego schematu (por. Grabowski, 2009b):

1 gdy EMP > tpp +k Opyp

Z, (1.6a)
0w przeciwnym przypadku,
1 gdy EMF, >ty +k-0p, lub (szl =1n EMF, > IMEMP)

Z/ = (1 6b)
0w przeciwnym przypadku,
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dlat=2,3,...

Proponowana modyfikacja sprawia (por. z réwnaniami (1.6a)—(1.6b)), ze wymagana
jest korekta polegajgca na spadku EMP ponizej sredniego poziomu, aby mozna byto wyklu-
czy¢ stan kryzysu walutowego na rynku.

Druga propozycja formutuje jeszcze bardziej restrykcyjne warunki wyjscia ze stanu
kryzysu. Wymagana korekta i ksztattowanie sie EMP ponizej wartosci sredniej powinny
trwad co najmniej dwa okresy. Zmienna Z definiujaca kryzys walutowy przyjmuje wartosci
0i 1 zgodnie z nastepujgcym schematem:

1 gdy EMP > typ +k-0pp
Z = (1.7a)
0w przeciwnym przypadku,

1 gdy EMF = g, +k 0y, lub (Zl =1AEMP, = AuEMP)

Z, = (1.7b)
0w przeciwnym przypadku,

0 gdy ((Zz—] = 0)/\ (EME < Ugyp + KOy ))

lub
Z = (1.7¢)
((Zr—l = 1)’\ (EME < luEMP)A (EMRH < Ugpp ))
1w przeciwnym  przypadku,
dlat=3,4,5,..

Powyzsza modyfikacja sprawia (por. z réwnaniami (1.7a)—(1.7¢)), ze wymagana jest korekta
polegajaca na spadku EMP ponizej sredniego poziomu, trwajaca co najmniej 2 okresy, aby
mozna byto wykluczy¢ stan kryzysu walutowego na rynku. Wydaje sie, ze wymog dwu-
miesiecznej korekty EMP dobrze odzwierciedla charakter proceséw rynkowych, dla ktérych
dwa okresy sg juz odpowiednio dtugim przedziatem czasu, by mozna byto méwi¢ o wyraz-
nej zmianie tendencji.

1.4. Identyfikacja okreséw kryzysu walutowego w Polsce na podstawie
danych z rynku walutowego (styczen 2003 r.—czerwiec 2010 r.)

Badanie empiryczne, ktérego wyniki zaprezentowano w niniejszym podrozdziale
dotyczy systemu wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym w Polsce. Analizowany
przedziat czasowy od stycznia 2003 r. do czerwca 2010 r. obejmuje m.in. okresy przefomu
lat 2008 i 2009, kiedy to polski ztoty podlegat gwattownej deprecjacji. W pierwszym eta-
pie nalezy zidentyfikowac okresy wystepowania kryzysu walutowego w Polsce. W tym celu
wyznaczone zostang wartosci wskaznika presji rynkowej za pomocg wzoru (1.2). Wartosci
nominalnego kursu walutowego PLN/EUR pochodzg z bazy danych CEIC z dziatu Interest
and Foreign Exchange Rates. Ksztattowanie sie tej zmiennej ilustruje wykres 1.1, na kté-
rym nalezy odnotowa¢ dwa dfuzsze okresy gwattownego zatamania kursu walutowego.
Pierwszy z nich obejmowat rok 2003, natomiast drugi kryzys walutowy byt obserwowany
na przetomie lat 2008 i 2009.
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Wykres 1.1. Kurs walutowy PLN/EUR (styczen 2003 r. - czerwiec 2010 r.)
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5,0000 —

4,5000

4,0000 1
— PLN/EUR
3,5000 1

3,0000

Wartosci rezerw walutowych pochodzg z bazy danych CEIC z dziatu Monetary (pod-
dziat: International Liquidity, zmienna: Total Reserves minus Gold). Wartosci sa wyrazone
w miliardach dolaréw. Jak wida¢ na wykresie 1.2, w latach 2003-2006 byt w Polsce obser-
wowany mniej wiecej staty wzrost poziomu rezerw walutowych. W 2007 r. i na poczatku
2008 r. zwiekszenie rezerw walutowych byto szczegdlnie gwattowne. W drugiej potowie
2008 r. i na poczatku 2009 r. nastapit gwattowny spadek poziomu rezerw walutowych.
Nastepnie nastapit ponowny ich wzrost i pod koniec 2009 r. oraz w 2010 r. rezerwy walu-
towe byty na poziomie zblizonym do tego z poczatku 2008 r.

Wykres 1.2. Poziom rezerw walutowych w Polsce (styczen 2003 r. —czerwiec 2010 r.)

Rezerwy walutowe (w min USD)

——Rezenwy walliowe

| {w min USD)
m:mi
10000 +
[ e ) U = b= =
RERERRARRERARARARE
FifEyISgEddageiys

Wartosci krajowej stopy procentowej, podobnie jak wartosci zagranicznej stopy pro-
centowej (,krajem referencyjnym” wzgledem Polski jest strefa euro), zostaty zaczerpniete
z bazy danych CEIC z dziatu Interest and Foreign Exchange Rates (zmienna: Money Market
Rate). Ksztattowanie sie krajowej i zagranicznej stopy procentowej pokazuje wykres 1.3.
Z wykresu 1.3 wynika, ze na poczatku badanego okresu dysparytet pomiedzy krajowa
a zagraniczng (strefy euro) rynkowa stopa procentowa byt duzy. W 2003 r. nastepowato
obnizenie dysparytetu na skutek silniejszego spadku stopy procentowej w Polsce w poréw-
naniu ze spadkiem stopy procentowej w strefie euro. W latach 2004-2005 zostata zaha-
mowana tendencja spadkowa rynkowej stopy procentowej strefy euro, natomiast w latach
2006-2007 stopa procentowa w strefie euro rosta, co doprowadzito do zréwnania kra-
jowej i zagranicznej stopy procentowej. Aby nie dopusci¢ do przegrzania koniunktury
w Polsce, pod koniec 2007 r. stopa referencyjna NBP zostata podniesiona, co doprowadzito
do wzrostu krajowej stopy procentowe] i powiekszenia sie dysparytetu. Przez caty rok 2009
oraz w pierwszej pofowie 2010 r. dysparytet stép procentowych miedzy Polska a strefg
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euro nie ulegat wiekszym zmianom. Wskaznik presji rynkowej dla Polski miedzy styczniem
2003 r. a czerwcem 2010 r. definiuje wzér:

EMP, = 39,5850( 6~ G )— 231 1(““) v29141(G, -7 )- Gy -ir)) (1.8)

-1
€ i

Poniewaz ugyp = — 0,323 oraz ogyp = 1,9337, zgodnie z metoda identyfikacji epi-
zodoéw kryzysowych opisang wzorami (1.6a)—(1.6b) oraz po przyjeciu k = 1,5, uzyskujemy
warto$¢ krytyczng wskaznika presji rynkowej wynoszacg 2,5776. Dla tych okreséw, dla

ktérych oszacowanie EMP przekracza te wartos¢, nalezy przyjac wystapienie kryzysu walu-
towego.

Wykres 1.3. Ksztattowanie sie rynkowej stopy procentowej w Polsce oraz w strefie
euro (styczen 2003 r.—czerwiec 2010 r.)

Krajowa i zagraniczna stopa procentowa
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¢ ™\
ﬂ =
ES [N N P4 ——Rynkowa stopa
S 4 - procantowa w
a3 L T W—_ Polsce (w %)
2 o S .'\ = Rynkowa slopa
— procentowa w
; e strefie euro (w %)
SE225888888888¢
FEFEEEEFEREFERER

Wykres 1.4 przedstawia ksztattowanie sie EMP a takze krytyczng wartos¢ EMP
w okresie od stycznia 2003 r. do czerwca 2010 r. Szczegdlnie wysokie, przekraczajace kry-
tyczny poziom, wartosci wskaznika zostaty odnotowane na przetomie lat 2008/2009. Po
poréwnaniu oszacowan EMP z wartoscig krytyczng fatwo wywnioskowac, ze zatamanie
na polskim rynku walutowym miato miejsce w okresie od pazdziernika 2008 r. do marca
2009 .

Wykres 1.4. Ksztattowanie sie EMP w Polsce w latach 2003-2010

Wskaznik presji rynkowej

-
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1.5. Identyfikacja okreséw niestabilnosci na polskiej gietdzie
i analiza transmisji szokéw z polskiej gietdy na rynek walutowy
(styczen 2003 r.—grudzien 2010 r.)

Jednym z waznych segmentéw rynku finansowego jest rynek kapitatowy. Podstawg
analizy kryzysu finansowego jest czesto zbadanie sytuacji na gietdzie w danym kraju.
Nagte zatamanie gtéwnego indeksu gietdowego identyfikuje sie nierzadko jako poczatek
kryzysu finansowego, natomiast poczatek kryzysu finansowego jest z reguty uznawany
za rozpoczecie szerzej rozumianego kryzysu ekonomicznego (por. Khalid i Kawai, 2003).
Zidentyfikowanie momentow zataman na polskiej gietdzie i zestawienie ich z momentami
nagtej deprecjacji ztotowki umozliwia weryfikacje powigzan pomiedzy obydwoma rynka-
mi. Z kolei dzieki analizie tendencji zachodzacych na jednym z rynkéw tatwiej prognozo-
wac przyszte zachowania rynku drugiego.

Sposrod miernikdw stuzacych ocenie sytuacji na warszawskiej Gietdzie Papieréw
Wartosciowych (GPW) gtéwnymi sg WIG, WIG20, mWIG40, sWIG80, New Connect.
Analiza sytuacji na polskiej gietdzie przeprowadzona w niniejszym opracowaniu wykorzy-
stuje dane dotyczace indeksu WIG20. Indeks ten ilustruje sytuacje 20 najwiekszych spdtek
notowanych na GPW. Bazowa data dla tego indeksu jest 16 kwietnia 1994 r., za$ warto-
$cig bazowa — 1000 punktéw. Jest to indeks typu cenowego (przy jego obliczaniu bierze
sie pod uwage jedynie ceny zawartych w nim transakgji). W ramach WIG20 nie moze by¢
notowanych wiecej niz 5 spétek z jednego sektora; nie sg w nim notowane fundusze inwe-
stycyjne.

Badania empiryczne dotyczace sytuacji na polskiej gietdzie czesto wykorzystywa-
ty indeks WIG20 jako miernik oceny sytuacji na rynku kapitatowym (por. Doman, 2003,
2004, 2006, 2007; Doman, 2003a, 2003b, 2004a, 2004b, 2005; Doman i Doman,
2005; Ptuciennik i Buszkowska, 2007; Bedowska-Sojka, 2009; Bartkowiak, 2008; Kompa
i Matuszewska-Janica, 2009; Fiszeder i Romanski, 2001). Ksztattowanie sie indeksu
WIG20 dla Polski ilustruje wykres 1.5. Na podstawie tego wykresu mozna wywniosko-
wac, ze w latach 2003-2007 wartosci indeksu trwale wzrastaty, dopiero na przetomie lat
2007/2008 nastgpito gwattowne zatamanie WIG20. Tendencja spadkowa wystepowata do
poczatku 2009 r., a nastepnie w latach 2009-2010 obserwowano staty wzrost indeksu.

Wykres 1.5. Ksztattowanie sie indeksu WIG20 w Polsce (styczen 2003 r.-grudzien
2010 r.)
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Kompa i Matuszewska-Janica (2009) analizowali sytuacje na warszawskiej GPW
w latach 2000-2006 pod katem jej efektywnosci. Okres 2000-2006 podzielony zostat na
trzy podokresy (por. Kompa i Matuszewska-Janica, 2009):

—0d 03.01.2000 r. do 08.10.2001 r. — tendencja spadkowa indeksu WIG,
—0d 09.10.2001 r. do 03.07.2003 — stagnacja na gietdzie,

MATERIALY | STUDIA — Zeszyt 258

19



Kryzys finansowy i jego identyfikacja

—o0d 04.07.2003 do 29.12.2006 — tendencja wzrostowa indeksu WIG.

Z kolei analiza wykresu 1.5 wskazuje, ze okres styczer 2003 r.—grudzier 2010 r. nale-
zy podzieli¢ na trzy nastepujgce podokresy:

—0d 02.01.2003 r. do 29.10.2007 r. — tendencja wzrostowa WIG20,

—0d 30.10.2007 r. do 17.02.2009 r. — globalny kryzys finansowy i wynikajacy z niego
spadek indeksu gietdowego,

—od 18.02.2009 r. do 31.12.2010 r. — zakonczenie kryzysu finansowego i ponowny
wzrost WIG20.

Na poczatku analizy sytuacji na warszawskiej GPW wyznaczony zostat szereg loga-
rytmicznych stép zwrotu z indeksu gietdowego:
rt=ln(Y’) . (1.9)
Y,
Wykres 1.6 przedstawia ksztattowanie sie logarytmicznych stép zwrotu w okresie od
stycznia 2003 r. do grudnia 2010 r.

Wykres 1.6. Logarytmiczne stopy zwrotu z indeksu gietdowego WIG20

Logarytmiczne stopy zwrotu z WIG20

Na wykresie 1.6 wida¢ zjawisko grupowania wariancji stép zwrotu z WIG20
w poszczegdlnych podokresach. Wariancja stop zwrotu w okresach obejmujgcych kryzys
finansowy wydaje sie by¢ istotnie wyzsza niz w okresach stabilnosci na rynkach finanso-
wych.

W dalszej kolejnosci zostaty obliczone takie mierniki wielkosci (1.9) jak srednia aryt-
metyczna r, odchylenie standardowe s(r), wspétczynnik asymetrii dany wzorem:

> ;-7
=7
Alr)= 1 2
(r-1\r-2) s()
standaryzowana miara asymetrii:

s4(r) = A(r) (6) (1)

kurtoza:

(1.10)

(1.12)

(7 +1) Sln-r)' 3(r-1y
K(r)=][(T—1)(T—2)(T—3).Z s(r)! }_(T-Z)(T-3)

oraz standaryzowany miernik kurtozy:

24\
SK(r)=K(T) . (1.13)

Tabela 1.1 przedstawia ksztattowanie sie tych miernikéw dla kazdego z trzech anali-
zowanych podokreséw:
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Tabela 1.1. Miary statystyczne dla stop zwrotu z indeksu WIG20 w trzech

podokresach
02.01.2003-29.10.2007 30.10.2007-17.02.2009 18.02.2009-31.12. 2010

Srednia 0,000989 -0,00335 0,001535
Odchylenie standardowe 0,013459 0,023204 0,016963
Wspétczynnik asymetrii -0,1396 -0,2069 0,2696
Standary_zowana miara 1.9879 15182 23939
asymetrii
Kurtoza 1,1490 1,4329 1,4458
Standaryzowany miernik 81790 5,2568 6.4186
kurtozy

Zgodnie z wynikami z tabeli 1.1 oszacowania $rednich stép zwrotu w okresach sta-
bilnosci byty dodatnie, natomiast podczas kryzysu uzyskalismy ujemne oszacowanie $red-
niej. W celu sprawdzenia, czy oczekiwana stopa zwrotu rézni sie istotnie od 0, weryfikowa-
na jest nastepujgca hipoteza (por. Aczel (1989)):

H,:E(r)=0, (1.14)
H, :E(r,)# 0.

Aby zweryfikowac prawdziwosc hipotezy (1.14), wykorzystywana jest nastepujaca
statystyka:

=T (1.15)

ktéra przy prawdziwosci hipotezy zerowej ma asymptotycznie rozktad normalny.
Tabela 1.2 pokazuje wartosci statystyki (1.15) dla kazdego z trzech podokreséw.

Tabela 1.2. Wartosci statystyki (1.15) dla kazdego z trzech podokreséw

Podokres 02.01.2003-29.10.2007 30.10.2007-17.02.2009 18.02.2009-31.12.2010

u 2,56 -2,59 1,97

Gdy przyjmiemy poziom istotnosci 0,05, nalezy odrzuci¢ hipoteze zerowg méwigca
o zerowej oczekiwanej stopie zwrotu z WIG20 dla kazdego z trzech podokreséw. Skoro
hipoteza zerowa (1.14) zostata odrzucona na rzecz alternatywy obustronnej, to — przyj-
mujac ten sam poziom istotnosci — zostataby odrzucona réwniez na rzecz alternatywy
jednostronnej. Nastepnie nalezy zweryfikowac hipoteze réwnosci wariancji stép zwrotu
w trzech podprébach. Dla kazdej z trzech par wariancji sprawdzana jest nastepujaca hipo-
teza (por. Aczel, 1989):

H, :Var(r,k) = Var(r,] ),

(1.16)
H, :Var(r,k)>Var(r/),
k1 =123, k#1.
Statystyka testowa stuzaca weryfikacji hipotezy (1.16) przyjmuje postac:
2(..k
Fes ) 1.17)
Sz(r]) ' '

Tabela 1.3 zawiera wyniki testowania hipotezy (1.16) za pomocga statystyki (1.17).
Jak widag¢, dla kazdej z trzech par nalezy odrzuci¢ hipoteze zerowg méwigcg o réwnosci
wariancji w dwéch podokresach.

Ze wzgledu na réznosc wartosci oczekiwanych i réznos$¢ wariancji stop zwrotu
z indeksu WIG20 dla trzech badanych podréb, konieczne jest badanie transmisji szokéw
polskiej gietdy na polski rynek walutowy z uwzglednieniem podziatu omawianego okresu
na 3 podokresy. W celu przeanalizowania powigzan pomiedzy sytuacjg na gietdzie a sytu-
acja na rynku walutowym rozwazmy taczne ksztattowanie sie standaryzowanych warto-
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$ci indeksu WIG20 a takze standaryzowanych! wartosci kursu walutowego EUR/PLN (por.

wykres 1.7) .

Tabela 1.3. Wartosci statystyki (1.17) dla testu (1.16)

02.01.2003-29.10.2007 30.10.2007-17.02.2009 18.02.2009 —31.12.2010
- 0,336 0,630
02.01.2003-29.10.2007
(1,153) (1,132)
2,972 - 1,871
30.10.2007-17.02.2009
(1,161) (1,185)
1,588 0,534 -
18.02.2009-31.12.2010
(1,137) (1,181)

Uwaga: w nawiasach podano wartosci krytyczne dla poziomu istotnosci 0,05.

Wykres 1.7. Standaryzowany indeks gietdowy oraz standaryzowany kurs walutowy
EUR/PLN

Sytuacja na rynkach: walutowym i
kapitalowym w Polsce

LS S R Y
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Analizujgc ksztattowanie sie standaryzowanej wartosci kursu walutowego oraz
standaryzowanej wartosci indeksu WIG20, zauwazamy, ze rynek walutowy reagu-
je z opdznieniem na sytuacje na rynku kapitatowym. Na poczatku omawianego okresu
nastgpit zwrot tendencji na rynku kapitatowym, podczas gdy deprecjacja polskiego zto-
tego trwata nadal.

Nastepnie zndéw z opdznieniem tendencji na rynku walutowym odwrécita sie i przez
kilka nastepnych lat obserwowano trwaty wzrost obydwu standaryzowanych indeksow.
W pazdzierniku 2007 r. nastgpito zatamanie na polskiej gietdzie, podczas gdy polski ztoty
nadal aprecjonowat az w lipcu 2008 r. zostat osiagniety szczyt, po czym nastapita gwat-
towna deprecjacja. W lutym 2009 r. jednoczednie na rynku walutowym i kapitatowym
miafo miejsce kolejne odwrdcenie tendencji. Z wykresu 1.7 wynika, ze po zakonczeniu
kryzysu obydwa indeksy podazaty zblizong sciezka. Dlatego tez do badania wptywu stép
zwrotu z indeksu giefdowego na stopy zwrotu z inwestycji w polskg ztotéwke nalezatoby
zaproponowac taki model, aby w pierwszym i drugim podokresie kurs walutowy z op6z-
nieniem reagowat na sytuacje na warszawskiej gietdzie, natomiast w trzecim podokresie
dziatat natychmiastowo. Dzienne logarytmiczne stopy zwrotu (1.9) odzwierciedlajg krot-
kookresowe zmiany. W celu zdefiniowania wielkosci pokazujacej trwalsze zmiany indeksu
giefdowego formutuje sie nastepujaca wazong srednig z logarytmicznych stop zwrotu:

rg, = 0,51, +0,25r +0,125r, +0,0625r, , +0,0625r, , . (1.18)

T Standaryzacja polega na odjeciu wartoci éredniej z préby, a nastepnie podzieleniu uzyskanej wielkosci

przez odchylenie standardowe z préby.
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W podobny sposdb nalezy zdefiniowac¢ wazong $rednig z logarytmicznych stép
zwrotu z inwestycji w polska walute. Poniewaz okreslony w poprzednich podrozdziatach
kurs walutowy to kurs PLN/EUR, wazona $rednia z logarytmicznych stép zwrotu w polska
walute przedstawiana jest nastepujgco:

rw,=0,51n (e”) +0.25In (e'z) +0,125In (63) +0,06251n (e“) +0,06251n (65) . (119)

e € €2 €3 €4

Ze wzgledu na widoczne opoznienie wptywu indeksu giefdowego na kurs waluto-
wy, podziat okresu préby na trzy podokresy jest inny niz w przypadku analizy jedynie rynku
kapitatowego. Trend aprecjacyjny polskiej waluty rozpoczat sie 02.03.2004 r., natomiast
presja na deprecjacje zaczeta sie nasila¢ 31.07.2008 r. Dlatego tez nalezy dokona¢ podziatu
préby na trzy nastepujace podokresy:

—0d 02.03.2004 r. do 31.07.2008 r. — tendencja aprecjacyjna,
—0d 01.08.2008 r. do 18.02.2009 r. — silna presja na rynku walutowym,

—o0d 19.02.2009 r. do 31.12.2010 r. — stabilizacja na rynku walutowym i ponowna
aprecjacja ztotowki.

Zagadnienie transmisji szokéw pomiedzy rynkami walutowym i kapitatowym jest
czesto obecne w literaturze ekonomicznej (por. Khalid i Kawai, 2003). Doman (2005, 2006,
2007) wykorzystywat podejscie Copula ze zmiang reziméw do analizy powigzan pomiedzy
indeksem giefdowym a kursem walutowym. W niniejszym opracowaniu, w celu badania
transmisji szokdw pomiedzy polskg gietdg a polskim rynkiem walutowym, byty rozwaza-
ne rézne postacie modelu AR-GARCH(q,p) o zmiennych parametrach i réznych rozktadach
skfadnika losowego?. Okazato sie, ze zagadnienie transmisji szokéw z rynku kapitatowego
na rynek walutowy najlepiej opisuje nastepujgcy model GARCH(1,1):

w,=ay+a,U2,+apw,  +o,rg, +a,rg, U2, +a, rg, U3, + ¢, (1.20a)
e|Q, ~ 1), (1.20D)
O_[Z = ﬂo +ﬂ;U2r +Hlaf-1 +‘925t2-15 (1.20¢)

gdzie:

U2, przyjmuje wartos¢ 1 dla drugiego podokresu oraz 0 dla pierwszego i trzeciego pod-
okresu, natomiast U3; przyjmuje wartos¢ 1 dla trzeciego podokresu oraz wartos$¢ O dla
pierwszego i drugiego podokresu. v oznacza liczbe stopni swobody, ktéra jest dodatko-
wym parametrem do oszacowania. Oszacowania parametrow modelu AR(1)-GARCH(1,1)
podaje tabela 1.4. Wyniki w niej zawarte potwierdzaja silny i istotny wptyw szokdéw
wywodzgcych sie z rynku kapitatowego na sytuacje na rynku walutowym. Stwierdzono,
ze zaréwno podczas kryzysu walutowego, jak rowniez w czasie pokryzysowej stabilizacji
wplyw rynku kapitatowego na rynek walutowy jest wiekszy niz w okresie poprzedzajgcym
kryzys. Uzyskane wyniki swiadczg o tym, ze uwzglednienie zmiennej ilustrujacej sytuacje
na rynku finansowym powinno polepszy¢ dopasowanie modelu wczesnego ostrzegania
przed kryzysem walutowym. Dlatego tez badanie empiryczne majgce objasnic¢ przyczyny
kryzysu walutowego w Polsce, ktére opisano w rozdziale trzecim, wykorzystuje indeksy
ryzyka CDS dla Polski i Niemiec, poniewaz sg one silnie skorelowane z indeksami gietdowy-
mi odpowiednich krajow.

2 poréwnanie wiasnosci réznych rozktadéw sktadnika losowego w modelach GARCH mozna znalez¢ m.in.
w pracach Pipienia (2004a, 2004b, 2007).
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Tabela 1.4. Oszacowania parametréow modelu GARCH ilustrujagcego transmisje

szokow z polskiej gietdy na rynek walutowy

Réwnanie wartosci Sredniej
Zmienna Oszacowanie Bfad standardowy T-student
cons 0,00023 56710 (-5) 4,014
U2, -0,0011 0,0005 -2,154
Wi 0,403 0,0201 20,084
19¢ 0,065 0,007 8,880
g, U2¢ 0,097 0,029 3,278
19, U3¢ 0,104 0,017 6,092
Réwnanie wariancji
cons 55110 (-8) 2145107 (-8) 2,574
1 0,033 0,0076 4,338
o 0,957 0,008 112,63
U2; 9,32¥107™(-7) 3,22*10°(-7) 2,896
v 8,153 1,640 4,972
Narodowy Bank Polski
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2
Badanie podatnosci polskich rynkéw finansowych na
niestabilnosci wewnetrzne

2.1. Czynniki destabilizujace rynki finansowe w Polsce

Przywykfo sie uwazac, ze gospodarki wschodzgce oraz kraje rozwijajace sie moga
byc¢ szczegdlnie podatne na wybuch kryzysu. Wynika to z ich stabosci czy niedoskonatosci
strukturalnych, oraz ogdlnej charakterystyki makroekonomicznej. Jednak ostatnie wyda-
rzenia zwigzane z globalnym kryzysem finansowym dowiodty, ze kraje wysoko rozwiniete
i stojgca za nimi architektura finansowa réwniez nie s3 wolne od zjawisk kryzysowych.
Czesto mechanizm dalszej Swiatowej propagacji ostatniego kryzysu do krajow mniej roz-
winietych opierat sie na subiektywnych ocenach uczestnikéw rynku — abstrahujacych od
rzetelnej, szczegdtowej analizy faktycznej sytuacji gospodarek — wyrazanych w zachowa-
niach stadnych czy ogdlnie na decyzjach podejmowanych przy znieksztatceniach infor-
macyjnych. Jednoczesnie trudno zignorowac znaczenie obiektywnych sygnatéw zapowia-
dajacych pojawienia sie kryzysu, takich jak kumulacja wysokich poziomoéw deficytéw na
rachunku obrotéw biezacych Litwy i totwy, powigzania handlowe i kapitatowe z gospo-
darkami rozwinietymi, pozycja konkurencyjna gospodarek doganiajgcych czy poziom regu-
lacji ich rodzimego rynku finansowego. Do czynnikdw, ktdre przyczyniaja sie do wybuchu
kryzysu walutowego na rynkach wschodzacych najczesciej zalicza sie:

* liberalizacje przeptywow kapitatowych, ktérej towarzyszy duze i gwattowne prze-
mieszczanie sie kapitatu;

* nieugruntowany system bankowy;

* zadtuzenie gospodarki wyrazone w obcej walucie i w krétkoterminowych zobo-
wigzaniach dtuznych, co naraza gospodarke na ryzyko podlegania wahnieciom
kurséw krajow obcych i zwieksza prawdopodobienstwo wystapienia kryzysu;

* zmiany w otoczeniu makroekonomicznym (np. narastanie deficytu fiskalnego do
bardzo wysokiego poziomu, nieudane préby sterylizacji naptywow kapitatowych
poprzez polityke monetarng);

* zi3 infrastrukture instytucjonalng (zte zarzadzanie panstwem, staba ochrona dzia-
tan inwestycyjnych, korupcja, brak przejrzystosci w strukturach panstwa, etc.);

* stosowanie okreslonego rezimu kursowego.

Kryzys azjatycki z 1997 r. jest dos$¢ chetnie przywotywy z racji swojego podobien-
stwa do ostatnich wydarzen kryzysowych w nowych panstwach UE (IMF, 2009). Wysokie
tempo rozwoju gospodarczego krajow azjatyckich (od 5% do 8% rocznie) byto mozliwe do
utrzymania w duzej mierze dzieki naptywom kapitatowym, ktére z kolei przyczyniaty sie
do umacniania realnego kursu walutowego (Gawronska-Nowak, 2008). Powstajgce w ten
sposob niewielkie deficyty na rachunku obrotéw biezgcych mogty stanowic zrédto nie-
stabilnosci gospodarczej w przysztosci. Uktad mogt by¢ stabilny dopoty, dopdki inwesto-
rzy nie zdecydowaliby sie zaprzestac finansowania deficytu i wycofaliby kapitat. W konse-
kwencji unikniecie zatamania gospodarczego byto mozliwe pod warunkiem, ze gospodarka
miafa wystarczajgco duzo czasu na ,0dzyskanie” srodkéw zamrozonych w niedokonczo-
nych inwestycjach. Jesli zas ,tatanie dziury” deficytowej na rachunku obrotéw biezgcych
po wycofujgcym sie kapitale musiatoby nastapi¢ szybko, to poziom rezerw zagranicznych
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koniecznych do uruchomienia mégtby okazad sie niewystarczajacy, a wéwczas stopy pro-
centowe musiatyby wzrosna¢, tak by przyciagnad swiezy kapitat. Jednoczesnie kraje azja-
tyckie borykaty sie z niewydolnym systemem finansowym. Wysokie stopy procentowe
wymuszone opisanym brakiem réwnowagi w gospodarce spowodowaty wzrost kosztéw
sektora bankowego. Przerzucanie tych obcigzen na swoich klientéw zmniejszato wyptacal-
nosc kredytobiorcédw i tylko pogarszato wyniki finansowe podmiotéw bankowych oraz ich
ptynnos¢. Pogodzenie potrzeby utrzymywania wysokich stép jako ,przynety” dla kapitatu
zagranicznego z wolg ,uzdrowienia” sektora bankowego poprzez zmniejszenie kosztéow
byto niemozliwe. Udziat krétkoterminowego zadtuzenia zagranicznego bankéw i przedsie-
biorstw w Azji w ich tgcznym zadtuzeniu znaczgco wzrdst.

Przy wyliczaniu tych wszystkich czynnikow wskazujgcych na okreslony kontekst
makroekonomiczny kryzysu, nalezy jednoczesnie podkreslic¢ role oczekiwan (por. Corsetti,
Penseti i Roubini, 1998). Oczekiwania uksztattowat dfugi okres usztywnienia kursu w Azji,
ktory ostabit w inwestorach potrzebe podjecia krokdéw zabezpieczajgcych przed dewalu-
acjg w postaci operacji na rynku terminowym i opcji. Tym gwattowniejsza wiec byta p6z-
niej reakcja rynku i zmiana oczekiwan, gdy uczestnicy rynku uswiadomili sobie potencjalng
dewaluacje. Mozna wiec zaryzykowac dos¢ przewrotne stwierdzenie, ze wysitek rzgdow
krajéw azjatyckich polegajgcy na uwiarygodnieniu obranej polityki sztywnego kursu
przyczynit sie wydatnie do intensyfikacji kryzysu. Ponadto banki, pragnac zabezpieczy¢
sie przed potencjalng deprecjacja, zaczety masowo skupowaé obca walute i tym samym
— zgodnie z mechanizmem samospetniajgcej sie prognozy — skutecznie doprowadzity do
tejze deprecjacji.

Przytoczony mechanizm moze rzeczywiscie by¢ niezwykle trafnym odniesieniem do
wydarzen zaobserwowanych w europejskich gospodarkach wschodzacych, zwtaszcza na
Litwie i totwie, w ostatnim okresie.

Na potrzeby niniejszego badania majgcego okresli¢ czynniki wptywajgce na prawdo-
podobienstwo wybuchu kryzysu w Polsce (mierzonego z wykorzystaniem wskaznika presji
rynkowej, EMP) wzieto pod uwage ograniczong liczbe zmiennych:

* PRRAT - iloraz jednopodstawowego (podstawa w styczniu 2006 r.) indeksu cen
eksportu do jednopodstawowego (podstawa w styczniu 2006 r.) indeksu cen
importu,

* TRADE_BALANCE — wartos$¢ polskiego importu pomniejszona o wartos¢ polskiego
eksportu (w mld EURO),

* IPCH — roczny procentowy wzrost poziomu produkcji przemystowej (produkcja
w danym okresie — produkcja w analogicznym okresie roku poprzedniego)/produk-
cja w analogicznym okresie roku poprzedniego,

e CDSP — wartosc¢ indeksu ryzyka CDS dla Polski,
* CDSN — wartos¢ indeksu ryzyka CDS dla Niemiec.
* INFL — roczna stopa inflacji dla Polski.

Wybor zmiennych — z pewnoscig niekompletny chocby w stosunku do prowadzonych
powyzej rozwazan — miat uwzgledniac intuicyjnie definiowane czynniki, ktore wynikaja nie
tylko z czystej teorii, ale réwniez z obserwacji najnowszych wydarzen kryzysowych. Stad
tez nacisk pofozono na weryfikacje takich tendencji jak zmiany w konkurencyjnosci naszej
gospodarki, ksztattowanie sie ocen ryzyka krajowego oraz ryzyka gospodarki referencyjnej
dla Polski, formutowanych przez uczestnikéw rynkéw finansowych oraz zmiana kondydji
realnej sfery gospodarki. Autorzy zdajg sobie sprawe, ze lista ta nie wyczerpuje mozliwych
kierunkéw analizy. Jednak wydaje sie, ze taki dobdr czynnikéw pozwala uchwyci¢ czes¢
zjawisk waznych przy identyfikacji napiec¢ powstatych na polskim rynku, a takze zasygnali-
zowac nowe sciezki badania, takie jak efekt zarazania.
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2.2. Jednoréwnaniowy model wczesnego ostrzegania przed kryzysem
walutowym dla Polski

Wskaznik presji rynkowej (EMP) umozliwia zdefiniowanie réznych standéw rynku
walutowego. Jest definiowany jako funkcja zmiennych ciggtych, wiec moze tez przyjmo-
wad wszystkie wartosci ze zbioru liczb rzeczywistych. Znajdowanie powigzan pomie-
dzy sytuacjg na rynku walutowym (ilustrowang na podstawie wartosci przyjmowanych
przez wskaznik EMP) a kategoriami ekonomicznymi, ktére mogg wptywac na sytuacje
na rynku, moze by¢ oparte na modelu uzalezniajagcym wartos¢ wskaznika presji rynko-
wej od odpowiednich zmiennych makroekonomicznych. W praktyce byty podejmowane
proby objasnienia sytuacji na rynku walutowym za pomoca klasycznych modeli regre-
sji liniowej, w ktérych to po lewej stronie wystepowata zmienna ciggta, jaka jest EMP
(por. min. Stavarek, 2010c). Jednak oszacowania parametréw klasycznego modelu regresji
liniowej uwzgledniajg zmienno$¢ EMP w okresach korzystnej sytuacji na rynku walutowym,
co jest istotnym mankamentem tej metody. Jesli zalezy nam na trafnym zidentyfikowaniu
przyczyn wybuchu kryzysu walutowego, wéwczas rozréznienie pomiedzy bardzo dobrym,
dobrym a przecietnym stanem rynku walutowego nie ma znaczenia, natomiast konieczne
jest rozrdznienie pomiedzy sytuacjg bardzo ztg a sytuacjq lepszg niz bardzo zta. Dlatego
tez w zdecydowanej wiekszosci artykutéw poswieconych systemom wczesnego ostrzega-
nia przed kryzysem walutowym definiowana jest zmienna binarna przyjmujgca wartosc 1
w okresach kryzysu oraz 0 w okresach stabilnosci na rynku walutowym (por. m.in. Serwa,
2006, Gawronska-Nowak, Grabowski 2009). Poniewaz kryzys walutowy w modelu wcze-
snego ostrzegania jest zmienng zalezng, aby wyjasni¢ analizowane zjawisko, najczesciej
wykorzystuje sie model dwumianowy:

Z =x0+¢, &~F, t=1, T, 2.1

7, =1z =0},

gdzie ¢, ~ F oznacza, ze sktadnik losowy pochodzi z rozktadu o dystrybuancie F. Jedli F jest
dystrybuantg standaryzowanego rozktadu normalnego, tzn.

2
to woéwczas mamy do czynienia z modelem probitowym, natomiast w przypadku, gdy F

jest dystrybuanta rozkfadu logistycznego tzn.

~explz)
F(Z)_l+exp(z)' (2.20)

F(z)= };ﬁexp(— S)ds, (2.2a)

to wéwczas mamy do czynienia z modelem logitowym. Zmienna Z; przyjmuje wartosci 1
dla tych okreséw, w ktérych kryzys wystepuje, oraz 0 w pozostatych okresach. Wektor x;
zawiera zmienne determinujace wybuch kryzysu walutowego.

W modelu dwumianowym stopien zintegrowania regresora oddziatuje na konstruk-
cje przedziatu ufnosci dla parametru przy tej zmiennej (por. Grabowski, 2009a). Dlatego
tez w pierwszym etapie weryfikuje sie stopien zintegrowania zmiennych ciggtych. W tym
celu zostat przeprowadzony m.in. rozszerzony test Dickeya-Fullera (ADF) (por. Dickey
i Fuller, 1979), a takze test KPSS (Kwiatkowski i in., 1992).

Tabela 2.1 zawiera wyniki testowania stopnia zintegrowania zmiennych dla pozio-
mow oraz przyrostéw za pomoca testéw ADF i KPSS. W tescie ADF litera w nawiasie infor-
muje o tym, czy w modelu wystepuje trend i wyraz wolny (t), czy tylko wyraz wolny (i), czy
tez moze jest to model bez trendu i bez wyrazu wolnego (n). Liczba w nawiasie oznacza
dtugosc opdznienia, ktérego wybor jest dokonywany na podstawie kryterium informa-
cyjnego Bayesa-Schwarza. Trend i wyraz wystepuja w réwnaniu testu ADF, jesli graniczny
poziom istotnosci dla tych zmiennych nie przekracza 0,05. W tescie KPSS litera w nawiasie
informuje, czy w réwnaniu testowym uwzgledniany jest tylko wyraz wolny (i), czy moze
trend i wyraz wolny (t). Obecnos$¢ trendu w réwnaniu testu KPSS zalezy od tego, czy gra-

niczny poziom istotnosci dla tej zmiennej jest nizszy niz 0,05, czy nie. Liczba w nawiasie
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informuje o dfugosci okna Bartletta. Testy ADF oraz KPSS dla pierwszych przyrostéw byty
przeprowadzane tylko wéwczas, gdy nie istniaty podstawy do odrzucenia hipotezy zerowej
0 niestacjonarnosci zmiennej.

Tabela 2.1. Stopien zintegrowania zmiennych wystepujacych po prawej stronie
w jednoréwnaniowym modelu wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym

Poziomy Pierwsze przyrosty
Zmienna
ADF KPSS ADF KPSS
rat -1,46 0,17 -12,87 B
priaty (n,1) (.4 (t10)
[P/ ’11;:‘712 ’4196 0108 _ _
IE_, (n,z) (t,6)
th 22,24 0,20 -11,02 _
t (i,2) (i,6) (n,1)
cdson -0,15 0,23 -1,04 0,17
Pt (n) t7) (n,0) (.4
ot 2,44 0,09 5,35 -
t (i, (t,6) (n,0)

Zgodnie z wynikami z tabeli 2.1 procentowa zmiana produkcji przemystowej rok
do roku jest zmienna stacjonarna. W przypadku zmiennych prrat;, tb; oraz inf I; wyniki
testu ADF wskazujg na zintegrowanie tych zmiennych w stopniu pierwszym, natomiast
wyniki testu KPSS wskazuja na ich stacjonarnos¢. W przypadku zmiennej cdspn; wyniki
obydwu testéw wykazujg zintegrowanie tej zmiennej w stopniu pierwszym. W analizowa-
nym modelu, ze wzgledu na niskg moc testow stacjonarnosci oraz ekonomiczny charakter
poszczegdlnych zmiennych, traktujemy zmienne prrat,, tb; oraz inf /; jako zmienne zinte-
growane w stopniu pierwszym.

Po zbadaniu stopnia zintegrowania poszczegdlnych zmiennych szacowane sg para-
metry modelu dwumianowego (2.1) metoda najwiekszej wiarygodnosci. Przy zatozeniu, ze
sktadnik losowy pochodzi ze standaryzowanego rozktadu normalnego, funkcja wiarygod-
nosci przyjmuje postac:

X,y)= 2{2, lncI>(xla)+(1—Z,)ln[l—(l)(x,a)]}. (2.3

Maksymalizacja funkcji wiarygodnosci (2.3) odbywa sie za pomoca algorytmu
numerycznego BHHH przy wykorzystaniu wektora pierwszych pochodnych:

In L(a

dlnL(a|X -
n (a\ ,y)= o(x,a) X+ (p(x,u)x’, 2.4
da ylzn(l—q)(x,a)) “o(x0)
i macierzy drugich pochodnych:
a*InL(a|X :
n (a\r ,y)=E g(xe) ( g(xe) x5y
dada ),,=01—<I>(x,a ) 1—<I>(x,u)
(2.5)

+y2l(_ g(x0) )( p(x0) | +x1a]x,rx,

o(xa) )l 1-0(xa

Odchylenia standardowe estymatoréw parametréw modelu dwumianowego sg inne
dla regresoréw zintegrowanych w stopniu pierwszym niz dla regresoréw stacjonarnych.
Srednie btedy szacunku w przypadku stacjonarnych regresoréw oblicza sie na podstawie
wzoru (por. Grabowski, 2009a):

-1/2

& ={ s ¢(X,&'Ml)z xz } ) (26)

“ N4 olxa' fi-oxa')) "
natomiast w przypadku regresoréw zintegrowanych w stopniu pierwszym zmodyfikowane
Srednie btedy szacunku oblicza sie na podstawie wzoru (por. Grabowski, 2009a):
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-1/2
R (p(x,(iML)z 5 W,
E { ofxa fi-alka ™[ .00)° )

1
gdzie oszacowania czasu lokalnego oblicza sie na podstawie wzoru LAlk(1,0)=1in(}2i L )ee
R e=02¢d w\r)<e
> ~ ~ a . . ~ ~
r€X1>V1k(V)= WkV(r), W == : natomiast V(r) jest ruchem Browna. ¢, ..., &, to oszaco-
’ A2
(04

i
=

wania parametréw przy zmiennych zintegrowanych w stopniu pierwszym.

Tabela 2.2 zawiera wyniki estymacji parametréw jednoréwnaniowego probitowe-
go modelu wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym w Polsce. Wyznaczono
zaréwno ,klasyczne” btedy standardowe, czyli btedy obliczane bez uwzglednienia pro-
blemu niestacjonarnosci regresoréw, a takze btedy standardowe zmodyfikowane, ktére
uwzgledniajg zintegrowanie w stopniu pierwszym poszczegdlnych regresoréw (por.
Grabowski, 2009a).

Tabela 2.2. Wyniki estymacji parametréw jednoréwnaniowego modelu wczesnego
ostrzegania przed kryzysem walutowym

oo Sredni bfad szacunku
. ) Sredni btad szacunku e
Zmienna Oszacowanie 5 uzyskany ,wiasciwg
uzyskany ,.zt3" metoda
metoda
cons -9,57 - 6,37
prraty 2,07 2,73 0,94
IB-1h,
P, -0,10 - 0,04
CONTAGION; 1,45 0,58 0,58
tby 097 0,75 0,43

Jak wynika z tabeli 2.2, nieuwzglednienie problemu niestacjonarnosci zmiennych
w modelu dwumianowym powoduje przeszacowanie $redniego btedu szacunku dla kaz-
dego z estymatordéw. Jest to zgodne z wynikami symulacji uzyskanymi przez Grabowskiego
(2009a).

W celu sprawdzenia waloréw prognostycznych modelu w dostepnej prébie i zwe-
ryfikowania, czy model wczesnego ostrzegania we wiasciwy sposéb przewidywat kryzys
walutowy w Polsce, obliczono oszacowania prawdopodobienstw wybuchu kryzysu walu-
towego w Polsce w okresie od stycznia 2003 r. do czerwca 2010 r.. Wykorzystano do tego
wzor:

P(z, = 1x,)=®(x,a). 2.8)

Wykres 2.1 przedstawia te oszacowania:
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Wykres 2.1. Prawdopodobienstwo wybuchu kryzysu walutowego w Polsce zgodnie
z oszacowaniami parametrow modelu probitowego (styczen 2003 r.—czerwiec
2010 r.)

PRAWDOPODOBIENSTWO KRYZYSU

12 7

08 +
0.6 +
04 + ——PRAWD_KRYZYSU
02
o LI\ A ac AT WL
SEEE3585E588¢8¢8888¢
F e ST ieEgaEys

Jak wida¢, analizowany model wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym
w sposob wtasciwy przewidziat kryzys walutowy w Polsce na przetomie lat 2008 i 2009.
Chociaz wartosci wskaznika presji rynkowej przekroczyty wartosc krytyczna réwniez w marcu
2003 r., czerwcu 2003 r. oraz marcu 2005 r., oszacowania prawdopodobienstw obecno-
$ci kryzysu walutowego nie sg dla tych okreséw duze (P(Z5003.03 = 1[X2003.03) = 0,033,
P(Z5003.05 = 11X2003.05) = 0,201, P(Z5005.03 = 1|X2005.03) = 0,139). Dodatkowo w marcu
2009 r. na podstawie wspotczynnika EMP nie stwierdzono epizodu kryzysowego, natomiast
oszacowanie prawdopodobienstwa wystepowania kryzysu walutowego dla tamtego okre-
su wyniosto P(Z5009.03 = 11X2009.03) = 0,602. Przyjmijmy, ze krytyczna wartos¢ P(Z; = 1|x;)
wynosi 0,5 i w zaleznosci od tego, czy oszacowanie prawdopodobienstwa przekracza te
wartos¢, czy nie, przyjmujemy odpowiednio Z; = 1 lub Z; = 0. Woéwczas jakos¢ dopaso-
wania modelu do danych przedstawia tabela 2.3. Poniewaz 86 na 90 wartosci zmiennej
Z; zostato oszacowanych poprawnie, to nalezy wnioskowa¢, ze dopasowanie modelu do
danych jest dobre. O dobrym dopasowaniu modelu do danych Swiadczg rowniez wartosci
innych miar dopasowania takich jak:

R? = McFadden=0,5,

;P(z, —1x, )+ 20(1 Pz -1x)

T

=0,9173.

Tabela 2.3. Jakos¢ dopasowania modelu do danych

Z=0 Z=1
Z4=0 81 1
Zy=1 3 5

2.3. Modelowanie kryzysu walutowego w Polsce za pomocg modelu
Qual-VECM

Zaprezentowany w podrozdziale 2.1 jednoréwnaniowy model wczesnego ostrzega-
nia przed kryzysem walutowym dobrze wyjasniat wystapienia napiec¢ na polskim rynku
walutowym na przetomie lat 2008/2009, a takze w pojedynczych miesigcach roku 2003
i 2005. Byt jednak uproszczeniem, gdyz zaktadat egzogenicznos¢ czynnikéw determinuja-
cych wybuch kryzysu walutowego. Jednak zmienne objasniajgce w modelu wczesnego
ostrzegania przed kryzysem walutowym wecale nie musza by¢ egzogeniczne. Samo zjawi-
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sko kryzysu walutowego moze przeciez miec istotny wptyw na ksztattowanie sie poszcze-
golnych kategorii ekonomicznych. W celu uwzglednienia sprzezen zwrotnych pomiedzy
kryzysem walutowym a innymi kategoriami ekonomicznymi nalezy zastosowa¢ model
Qual-VECM, ktéry umozliwia znalezienie dtugo- i krotkookresowych zaleznosci pomie-
dzy kryzysem walutowym a innymi kategoriami ekonomicznymi. (por. Grabowski, 2009c,
2011). Rozwazmy nastepujgcy model Qual-VECM (por. Grabowski, 2009¢, 2011):

[AZ,* Aprrat, Atb, Acdspn, Ainflt]r =

*

=H[Z,,, prrat,, tb,_, cdspn,_, infl_ | +

t

. (2.9

+3T [AZ* Acdspn, Ainle]T+

-5
P
+2A/.
j:

Z, =1z =0}, 1=S+15+2,...T.

Aprrat,_ Ath

1=
T

1 -1
CONTAGION,, —“—"%| +¢, g ~N(0,Q)

1-12—j

Podobnie jak w przypadku strukturalnego wektorowego modelu korekty btedem,
ktéry nie zawiera zmiennych jakosciowych, w pierwszym kroku ustalamy rzad opdznien
dla modelu Qual-VAR. Ze wzgledu na obecnos¢ trendu deterministycznego w procesie
generujgcym ksztattowanie sie zmiennej Aprrat, (por. tabela 2.1) poréwnywane s war-
tosci kryterium informacyjnego Akaike’a dla modelu Qual-VAR zawierajgcego statg oraz
trend deterministyczny:

[Z,* prrat, tb, cdspn, infll]r =pn+0r+
(2.10)
infl [ +e, r=S+1.5+2,..T.

t-s

S
+2H»\_[Z,*_S prrat,_ th,_. cdspn

Wartosci kryterium informacyjnego Akaike’a zawiera tabela 2.4.

Tabela 2.4. Rzad modelu Qual-VAR na bazie kryterium informacyjnego Akaike

Rzad opéznienia Warto$¢ kryterium Akaike

1 -0.096418

0.045260

-0.288116

-0.861247

-1.392060

a|jlu|lsr]|lw]|r~

-1.441246

Zgodnie z powyzszg tabelg najlepszg wartosc kryterium informacyjnego Akaike’a
daje model Qual-VAR z 6 opdznieniami. Wyzsze rzedy opdznien modelu Qual-VAR nie sg
brane pod uwage ze wzgledu na to, ze przy 5 zmiennych endogenicznych i 90 obserwa-
cjach stosowanie modeli Qual-VAR z wiekszg liczbg opdznier doprowadzitoby do znacz-
nej redukgji liczby stopni swobody i problemoéw estymacyjnych. Dlatego tez testowanie
wymiaru przestrzeni kointegracyjnej odbywa sie dla modelu Qual-VECM z 6 opdznieniami.

Obecnos¢ zmiennej nieobserwowalnej w modelu Qual-VECM (2.9) sprawia, ze nale-
zy dokona¢ modyfikacji klasycznej metody znajdowania relacji kointegrujacych, zapro-
ponowanej przez Johansena (1991). Proponuje sie zastosowac¢ dwustopniowg metode
estymacji parametrow modelu Qual-VECM (por. Grabowski, 2011). Tablice krytyczne dla
opisanej powyzej procedury réznig sie od klasycznych tablic krytycznych testéow wymiaru
przestrzeni kointegrujgcej (por. Grabowski, 2009¢). Wartosci wiasne /{i uzyskuje sie zgod-
nie z procedurg Johansena (1991) przy ztozeniu, ze wartosci zmiennej nieobserwowalnej sa
zastepowane przez warunkowe wartosci oczekiwane, ktére uzyskuje sie zgodnie z proce-
durg dwustopniowg (por. Grabowski, 2011).
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Na poczatku testowania wymiaru przestrzeni kointegracyjnej dla modelu Qual-
VECM(6) zaktada sie, ze wsréd zmiennych zintegrowanych w stopniu pierwszym nie ma
zmiennych stabo egzogenicznych. Nalezy zweryfikowad nastepujace zespoty hipotez:

HoR =1, (2.11)
HO:R = 5,
dlar=0,1,2,3,4.

Wyniki testowania wymiaru przestrzeni kointegracyjnej dla modelu Qual-VECM(6)
zawierajgcego statfg i trend, ograniczone do przestrzeni kointegracyjnej, przedstawia tabe-
la 2.5.

Tabela 2.5. Testowanie wymiaru przestrzeni kointegracyjnej

Wymiar przestrzeni Warto$¢ statystyki Asymptotyczna wartos¢
kointegracyjnej dla Warto$¢ wiasna zmodyfikowanego testu krytyczna przy poziomie
hipotezy zerowej sladu istotnosci 0,05

0 0,441 145,76 114,69

1 0,410 100,40 75,67

2 0,368 59,24 50,59

3 0,170 23,45 25,51

4 0,108 8,91 9,72

Zgodnie z wynikami tabeli 2.5, przy zatozeniu endogenicznosci wszystkich zmien-
nych zintegrowanych w stopniu pierwszym, wystepuja trzy wektory kointegrujgce.

W kolejnym kroku nalezy testowac stabg egzogenicznosc poszczegdlnych zmien-
nych. W tym celu weryfikowane sg nastepujgce hipotezy:

Hy:a,=a,=a,=0, (2.12)
H ~H,,
dlam=Z",cdspn,tb, prrat,inf [ .

Aby zweryfikowac hipoteze (2.12), wykorzystuje sie nastepujacg statystyke:

3 _ 3 .

EX, = T[ in(l-7,, )- Eln(l i, )) , (2.13)
r=1 r=1

dla m=Z",cdspn,th, prrat,inf 2, oznacza ta warto$¢ wiasng przy zatozeniu, ze

m-ta zmienna jest stabo egzogeniczna, natomiast A, oznacza r-ta warto$¢ wiasng bez
nakfadania restrykcji egzogenicznosci na dodatkowe zmienne. Przy prawdziwosci hipotezy
zerowej statystyka (2.13) ma rozktad chi-kwadrat o R * M stopniach swobody, gdzie M
oznacza liczbe zmiennych stabo egzogenicznych. Wyniki testowania stabej egzogeniczno-
Sci pokazuje tabela 2.6:

Tabela 2.6. Testowanie stabej egzogenicznosci zmiennych zintegrowanych
w stopniu pierwszym (zatozenie: wystepuja 3 relacje kointegrujace)

Zmienna Vel cdspn prrat th inf /
EX;, 18,523 7,002 29,980 23,705 9,189

Gdy przyjmiemy poziom istotnosci 0,05, nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy
zerowe] mowigcej o egzogenicznosci zmiennej cdspn. W przypadku pozostatych zmien-
nych hipoteze zerowg o stabej egzogenicznosci nalezy odrzuci¢. Dlatego tez testowanie
wymiaru przestrzeni kointegracyjnej nalezy powtoérzyc¢ przy zatozeniu egzogenicznosci
zmiennej cdspn. Tabela 2.7 przedstawia wyniki testowania wymiaru przestrzeni kointegra-
cyjnej dla modelu Qual-VECM(6) ze stafg i trendem ograniczonymi do przestrzeni kointe-
gracyjnej przy zatozeniu, ze zmienna cdspn jest stabo egzogeniczna. Zgodnie z wynikami —
przy zatozeniu stabej egzogenicznosci zmiennej cdspn —w modelu wystepuja trzy wektory
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kointegrujace. Nastepnie nalezy testowad stabg egzogenicznos¢ pozostatych zmiennych
i zgodnie z odpowiednim podejsciem (por. Majsterek, 2008; Welfe, 2008) nalezy te pro-
cedure kontynuowac tak dtugo az zostang wyodrebnione wszystkie zmienne stabo egzo-
geniczne. Wyniki testowania stabej egzogenicznosci pozostatych zmiennych przedstawia
tabela 2.8.

Tabela 2.7. Testowanie wymiaru przestrzeni kointegracyjnej dla modelu
Qual-VECM(6) ze statg i dryfem przy zatozeniu egzogenicznosci logarytmu
z réznicy w CDSach

Wymiar przestrzeni Wartos$¢ statystyki Asymptotyczna wartos¢
kointegracyjnej dla Wartos¢ wiasna zmodyfikowanego testu krytyczna przy poziomie
hipotezy zerowej sladu istotnosci 0,05
0 0,417 127,44 75,67
1 0,408 85,36 50,59
2 0,344 44,47 16,09
3 0,103 8,48 9,72

Tabela 2.8. Testowanie stabej egzogenicznosci pozostatych zmiennych
(bez réznicy w CDSach)

Zmienna z* prrat th inf /
EX,, 22,924 30,615 29,166 8,631

Z tabeli 2.8 wynika, ze zadna sposréd czterech zmiennych nie jest stabo egzogenicz-
na. Dlatego tez nalezy oszacowac parametry modelu Qual-VECM(6) z egzogeniczng zmien-
11 _11712

na cdspn oraz z takimi zmiennymi egzogenicznymi, jak CONTAGION oraz IPCH, =
1-12
Szacujac parametry modelu Qual-VECM(6) danego wzorem (2.9) zgodnie z opisanym

powyzej algorytmem iteracyjnym, uzyskujemy nastepujace oszacowanie parametrow row-
nan dtugookresowych (w nawiasach podano wartosci statystyk t-studenta):

Z'=—17,05+ 36,76 prrat, +0,049inf [, +3,527 CONTAGION, + 0,664 cdspn, (2.14)
(85,507) (1,859) (2.952) (4.337) !
prrat, =-0,003IPCH +0,060 CONTAGION, (2.14b)
(-21,708),  (1,762)
th, =-0,004Z; + 30 prrat, - 0,009 (2.140)
7,

(-2,022) (-1,982)

Tabela 2.9 przedstawia oszacowania macierzy wag ilustrujgcych wptyw poszczegol-
nych zmiennych w kolejnych relacjach kointegrujgcych (w nawiasach podano oszacowa-
nia statystyk t-studenta). Aby zbadac prawdziwos¢ natozonych restrykeji, obliczono war-
tos¢ statystyki testu ilorazu wiarygodnosci, ktéra wyniosta LR = 6,915. Oznacza to, ze
dla poziomu istotnosci 0,05 nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej mdéwiacej

o prawdziwosci natozonych restrykgji.

Tabela 2.9. Oszacowania elementéw macierzy wag w modelu Qual-VECM(6)

Zmienna Relacja
. . . 1 2 3
endogeniczna kointegrujaca
o -0,443 -42,189 1,120
(-5,414) (-3,045) (-2,857)
-0,050 -5,855 -0,120
prrat
(-2,674) (-1,853) (1,949)
" -0187 7,166 0,217
(-4,174) (0,944) (1,012)
inf | 0,055 7,242 0,182
(1,824) (1,416) (1,260)
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Po dokonaniu estymacji parametréw modelu Qual-VECM(6) przeprowadzono testy
diagnostyczne dla reszt. Po zastosowaniu ortogonalizacji reszt VECM Choleskiego, uzyska-
no nastepujace wartosci statystyk testu normalnosci Jarque‘a-Berry:

JB(Apraat;) = 1,24,
JB(Atby) = 0,73,
JB(Ainf,) = 0,92.

Oznacza to, ze w przypadku obydwu réwnan nie ma podstaw do odrzucenia hipo-
tezy zerowej méwigcej o normalnosci rozktfadu reszt dla kazdego z trzech réwnan. Testujgc
autokorelacje sktadnika losowego trzeciego rzedu przy pomocy statystyki testu mnoznika
Lagrange‘a, uzyskaliSmy nastepujgce wartosci statystyk:

LM(Aprrat)) =3,57, LM(Atb,) = 4,73, LM(Ainf,) =292 .

Przy poziomie istotnosci 0,05 nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy zerowe;j
mowiacej o braku autokorelacji sktadnika losowego. Testujgc heteroskedastycznos¢ sktad-

nika losowego, uzyskujemy nastepujgce wartosci statystyki White'a:
2

—dlae? X (18)=1332,

—dlaél X2(18)= 17,85,
—dlael X2(18) =2211,
—dla e, e, X2(18)= 1991 ,
~dae, , X2(18)= 12,05,

2
—dlae, , x(18)=16,77.

Przy poziomie istotnosci 0,05 nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej
mowigcej o homoskedastycznosci sktadnika losowego.

Okazuje sie, ze model Qual-VECM w lepszy sposdb przewiduje wybuch kryzysu
walutowego anizeli jednoréwnaniowy model probitowy. Pokazuje to takze tabela 2.10.
Whynika z niej, ze po przyjeciu poziomu cut-off wynoszacego 0,5, 82 sposrod 84 obserwa-
¢ji zostato sklasyfikowane poprawnie.

Tabela 2.10. Jakos¢ dopasowania modelu Qual-VECM(6) do danych (poziom cut-off 0,5)

Z,=0 Z =1

t

Z,=0 77 1
Z=1 1 5

O lepszym dopasowaniu modelu Qual-VECM(6) do danych w poréwnaniu z jednoréwna-
niowym modelem probitowym $wiadczy réwniez wartos¢ takiej miary dopasowania jak:

Z]P(Z, =1x, )+ S (- Pz, =1ix,))

40 =0,9832
T

O ile jednoréwnaniowe modele wczesnego ostrzegania przed kryzysem walutowym
sq czesto wykorzystywane do identyfikacji czynnikéw skutkujacych zaktéceniami na ryn-
kach walutowych, o tyle wykorzystanie modelu Qual-VECM do analizy kryzyséw walu-
towych nie jest powszechnie stosowane. W poréwnaniu z modelem jednoréwnaniowym
model Qual-VECM umozliwit zidentyfikowac wptyw kryzysu walutowego na kategorie eko-
nomiczne zwigzane z bilansem pfatniczym, a takze pokazat oddziatywanie kryzysu walu-
towego w Czechach i na Wegrzech na konkurencyjnos¢ polskiego eksportu. Zwazywszy
na lepsze dopasowanie modelu Qual-VECM do danych, wydaje sie, ze jest to wiasciwe
narzedzie, ktére nalezy stosowac przy wnioskowaniu o przyczynach i skutkach kryzyséw.
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2.4. Interpretacja uzyskanych rezultatéw

Oszacowania parametrow jednoréwnaniowego modelu wczesnego ostrzegania
przed kryzysem walutowym zawarte w tabeli 2.2 wskazujg, ze sytuacja w handlu zagra-
nicznym ma duzy wptyw na prawdopodobienstwo wybuchu kryzysu. Wraz ze wzrostem
relacji cen eksportu do cen importu, a takze wraz z powiekszaniem sie nadwyzki importu
nad eksportem, wzrasta prawdopodobienstwo wybuchu kryzysu walutowego. W pewnym
stopniu Polska podzielita przeciez losy pozostatych nowych cztonkéw UE. Mamy tutaj na
mysli utrate konkurencyjnosci, pogtebianie sie deficytéw zewnetrznych oraz pogarszanie
stanu finanséw publicznych. Warto zaznaczy¢, ze tendencje te mocniej dotknety kraje ze
sztywnymi kursami (Butgarie, Estonie, Litwe, totwe) niz kraje o ptynnych kursach (Czechy,
Wegry czy wtasnie Polske). Sitg napedowa tych negatywnych proceséw mogty by¢ utrzy-
mujace sie niskie poziomy stép procentowych potgczone z oczekiwaniami dotyczgcymi
szybkiej konwergencji ze strefg euro, co napedzato popyt wewnetrzny, zwiekszato naptyw
kapitatu zagranicznego i tym samym powiekszato rozmiary nieréwnowagi makroekono-
micznej.

Wydaje sie, ze kolejna zalezno$¢ potwierdzona przez uzyskane oszacowania — wzrost
prawdopodobienstwa wybuchu kryzysu walutowego na skutek spadku procentowej zmia-
ny poziomu produkgcji przemystowej — jest dalszg, pogtebiong ilustracjg omawianych pro-
cesow. Nalezatoby bowiem przyja¢, ze spadek dw wigze sie z utratg konkurencyjnosci pol-
skich producentéw, spadkiem eksportu, usztywnieniem rynku pracy poprzez wzrost pfac,
ktéry dodatkowo ostabia pozycje konkurencyjng, oraz pogarszajaca sie relacje cenowa
pomiedzy dobrami niewymienialnymi a wymienialnymi.

Ponadto na uwage zastuguje istotnos¢ wptywu zmiennej CONTAGION, co oznacza
podatnos¢ polskiego rynku walutowego na efekty zarazania generowane przez Czechy
i Wegry. Pojawienie sie kryzysu walutowego w jednym z tych dwéch krajow wyraznie
zwieksza prawdopodobienstwo wybuchu kryzysu walutowego w Polsce. Warto w tym
miejscu zastanowic sie, na ile 6w kanat transmisji mozna wigzac ze znieksztatceniami
informacyjnymi i zachowaniami stadnymi. Jak wiadomo, tego typu zjawiska sg juz opi-
sane w literaturze (Alhulwalia, 2000; Hernandez i Valdes 2001; Fazio, 2007) i moga miec
zastosowanie w przypadku, gdy obiektywna ocena faktycznych réznic w jakosci aktywow
poszczegdlnych krajow ustepuje stereotypowym wyobrazeniom o ich wyolbrzymionych
podobienstwach. Wyobrazenia te trafiajg na podatny grunt podczas paniki i nagtej potrze-
by ptynnosci. Dodatkowym argumentem przemawiajgcym za takg interpretacjq jest utrata
istotnego wptywu przez takg zmienng jak cdspn, gdy do zbioru regresoréow zostata dota-
czona zmienna CONTAGION. Srednie biedy szacunku estymatoréw parametréw przy tych
zmiennych okazywaty sie wysokie, natomiast oszacowania przypadkowe. Czyzby wiec
oznaczato to minimalizowanie znaczenia oceny ryzyka w rozbiciu na poszczegdlne kraje
na rzecz oceny ryzyka zbiorowego — dla krajéw postrzeganych przez inwestoréw jako
homogeniczna grupa? Nalezy jednak zachowa¢ ostroznosé¢ w bezkrytycznym przyjmowa-
niu takiej hipotezy, gdyz zgodnie z uzyskanymi oszacowaniami parametrow modelu Qual-
VECM(6) relacja pomiedzy indeksem ryzyka CDS dla Polski i dla Niemiec oddziatuje dodat-
nio na prawdopodobienstwo kryzysu walutowego w Polsce. Z pewnoscig wiec badanie
kanatu asymetrii informacji i zachowan stadnych wymaga odrebnego potraktowania, co
wykracza poza zakres niniejszego opracowania.

Ponadto zgodnie z innymi wynikami naszej analizy opartej na modelu Qual-VECM(6)
— podobnie jak w jednoréwnaniowym systemie wczesnego ostrzegania przed kryzysem
walutowym — ryzyko niestabilnosci na rynku walutowym wzrasta wraz z pogorszeniem
sie relacji cen eksportu do cen importu. Oszacowanie (2.14a) wskazuje réwniez na wzrost
ryzyka wybuchu kryzysu walutowego wraz ze wzrostem inflacji. Model Qual-VECM wyja-
$nia takze ksztattowanie sie relacji cen importu do cen eksportu, od ktérej zalezy prawdo-
podobienstwo obecnosci kryzysu walutowego. Oszacowanie (2.14b) wskazuje, ze w bada-
nym okresie moglismy mie¢ do czynienia z efektem tzw. powigzan handlowych. Obecnos¢
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kryzysu walutowego w Czechach lub na Wegrzech, a zatem deprecjacja walut w tych kra-
jach, powodowata wzgledny (w odniesieniu do Polski) wzrost konkurencyjnosci ich gospo-
darek, co byto widoczne w pogarszajacych sie relacjach cen eksportu do cen importu,
a zatem (zgodnie z oszacowaniem (2.14¢)) wptywato negatywnie na saldo bilansu ptatni-
czego w Polsce oraz (zgodnie z oszacowaniem (2.14a)) generowato zaktécenia na naszym
rynku walutowym.

Jednoczesnie oszacowanie (2.14a) pokazuje dobroczynne dla polskiego bilansu
handlowego dziatanie deprecjacji, jako pochodnej zjawiska kryzysu walutowego. Warto
tutaj przytoczy¢ wyniki badan Ghosha, Gulde’a i Wolfa (2002), ktérzy twierdzg, ze chod
— bez wzgledu na poziom dochodu danego kraju — kryzysy walutowe wystepuja czesciej
w warunkach kursu ptynnego anizeli kursu sztywnego, to gospodarki z ptynnym kursem
przechodzg go fagodniej, ponoszac nizsze koszty kryzysu. Zatem duzo wskazuje na to,
ze elastyczny kurs jako mechanizm absorpcyjny opisanych szokéw pomagt Polsce unik-
nac recesji. Wnioski te sg zgodne z wynikami symulacji przeprowadzonymi przez Welfego
i Florczaka (2010).

Zgodnie z wynikami tabeli 2.9 poszczegdlne zmienne endogeniczne oddziatujg naj-
bardziej na druga relacje kointegrujaca (2.14b). Jednak gdy przeanalizujemy wartosci staty-
styk t-studenta, istotny statystycznie jest wptyw wszystkich zmiennych na pierwsza relacje
kointegrujaca. Podczas analizy, ktéra ma oceni¢ role zmiennych w wyjasnianiu kolejnych
relacji kointegrujacych, nalezy zwrdci¢ szczegdlng uwage na istotne (na poziomie istotno-
$ci ponizej 0,1) wptywy kryzysu oraz relacji cen eksportu do cen importu w wyjasnieniu
poszczegolnych relacji kointegrujgcych.
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3
Badanie podatnosci polskich rynkéw finansowych na
niestabilnosci zewnetrzne

3.1. Efekt zarazania a specyfika gospodarek wschodzacych

Dorobek literatury w zakresie definiowania, wyjasniania i badania efektu zarazenia
(contagion) jest juz pokazny, mimo ze zainteresowanie tym tematem zaczeto sie dopiero
w latach 90. XX wieku. Wtedy to wydarzenia kryzysowe — w szczegdlnosci kryzys w Europie
w 1991 r. i kryzys w Azji Potudniowo-Wschodniej w 1997 r. — skierowaty uwage badaczy
na mozliwo$¢ przenoszenia sie kryzysu. Okazato sie, ze postepujgce procesy globalizacji
moga by¢ doskonatymi nosnikami zjawisk kryzysowych nawet woéweczas, gdy makroeko-
nomiczne fundamenty zainfekowanej w ten sposéb gospodarki sg w relatywnie dobrym
stanie. Ztozono$¢ mechanizmoéw transmisji efektu zarazenia oraz wielorakos¢ ich przyczyn
sprawity, ze zaréwno kwestie pojeciowe, jak i — w ich nastepstwie — proponowane i sto-
sowane metodologie badawcze podlegaja ciggtej debacie i czesto budza kontrowersje.
Rozbieznosci uwidaczniaja sie juz na etapie réznych préb zdefiniowania samego zjawiska,
co wida¢ w klasyfikacji przyjetej przez Bank Swiatowy (Billio i Pelizzon, 2003, s. 407-406):

e ujecie szerokie: ogélny proces transmisji szoku pomiedzy krajami, co ma mie¢ miej-
sce zaréwno podczas kryzysu, jak i w tzw. okresach spokoju; tym samym efektu
zarazenia nie nalezy wigzac wytacznie z negatywnym charakterem szokéw, ale
takze z pozytywnym efektem rozlewania sie (spillover effect);

* ujecie rygorystyczne: efekt zarazenia polega na propagacji szokéw pomiedzy
dwoma krajami (lub grupg krajow), szoki te wykraczajg poza tendencje wynikajg-
ce z makroekonomicznych uwarunkowan (oparte na tzw. fundamentach) oraz sa
czyms innym niz wspdizaleznosci obserwowane w ramach tzw. szokéw wspdlne-
go pochodzenia;

* ujecie bardzo rygorystyczne: transmisja zachodzi podczas kryzysu i wéwczas kore-
lacja pomiedzy rynkami jest silniejsza — a zatem rynki réznych gospodarek odnoto-
wujg wspdlng, wzmozong podatnos¢ na zmiany, ktérej nie daje sie wyttumaczy¢
ani na podstawie pojawienia sie szokdw agregatowych ani szokéw krajowych.

Warto odnotowac, ze rygorystyczne ujecia sg szczegolnie bliskie podejsciu stosowa-
nemu przez Forbes i Rigobona (2002), zgodnie z nim czynniki takie jak: mozliwos¢ wyste-
powania stanow réwnowagi wielorakiej, ptynnos¢ rynkéw kapitatowych oraz psychologia
inwestoréw moga miec¢ wazny wptyw na efekt zarazenia. Natomiast szeroka definicja wpi-
suje sie raczej w ogdlny nurt poswiecony miedzynarodowej propagacji szokow.

W niniejszym opracowaniu za szczegdlnie przydatng traktuje sie definicje zapropo-
nowang przez Fratzschera (2000, s. 2): ,efekt zarazania oznacza transmisje kryzysu do
danej gospodarki z powodu jej powigzan z innymi krajami, zaréwno o charakterze real-
nym, jak i finansowym®”. Taka definicja wydaje sie bowiem szczegdlnie trafna w przypadku
europejskich gospodarek wschodzgcych. Procesy integracji i konwergencji maja tam wta-
sne tempo i swojg specyfike, co zacheca do szerszego badania, tak by analizie podlegaty
wiasnie stopien zaawansowania tych proceséw oraz faktyczne podobienstwo do gospo-
darek wysoko rozwinietych. Jednoczesnie dokonanie w miare precyzyjnego rozréznienia
pomiedzy kanatami powstatymi na skutek powigzan dotyczacych sfery realnej, a tymi, kto-
rych powstanie nalezatoby raczej wigzac z asymetrig informacji i zachowaniami stadnymi
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jest waznym dopetnieniem naszej pracy empirycznej. Dlatego na kolejnym etapie badania
wykorzystano takze metody proponowane przez Forbes i Rigobona (2002).

W ramach owej szerszej koncepcji efektu zarazania na uwage zastuguje kanat han-
dlowy, przez ktéry moze nastgpic transmisja. Potencjalne zagrozenie wystepuje tutaj
zaréwno przy wyraznej dominacji jakiego$ konkretnego partnera handlowego w obrotach
handlowych danego panstwa, jak réwniez w sytuacji, kiedy kraje konkurujg o ten sam
rynek — wowczas miedzy konkurentami oraz miedzy krajem, o ktérego rynek toczy sie
wspdtzawodnictwo, zarysowujg sie kanaty transmisyjne. Wspomniane powigzania spra-
wiajg, ze kryzys moze dotknac kraje pozostajace w tych relacjach, abstrahujac od tego czy
ich gospodarki sa w dobrej, czy ztej kondycji. Jesli na przyktad nastapi jakies istotne zata-
manie na rynku walutowym w kraju wspdtpracujgcym z innym krajem (umownie nazwa-
nym ,kooperantem”), to naturalnym skutkiem jest naruszenie miedzynarodowej pozycji
konkurencyjnej drugiego kraju — , kooperanta”, co moze oznacza¢ przeniesienie wstrzasu
na jego rynek walutowy i szerzej na catg gospodarke. tatwo sobie wyobrazi¢, jak nagta
deprecjacja poprawia bilans handlowy pierwszego kraju, jednoczesnie pogarszajac bilans
drugiego. W drugim kraju spada wiec eksport, co moze skutkowaé pojawieniem sie defi-
cytu handlowego, spadkiem cen débr eksportowanych, spadkiem ogdélnego poziomu cen
i deprecjacja. To z kolei rodzi koniecznos¢ interwencji banku centralnego w celu utrzyma-
nia poprzedniego kursu (leaning against the wind), powigzang z wykorzystaniem rezerw
miedzynarodowych. Takie dziatania sq natomiast pozywka dla spekulantow, zwiekszajac
tym samym prawdopodobienstwo ataku i wystgpienia dalszych perturbacji (Gawronska-
Nowak, 2008).

W kontekscie ostatnich wydarzen kryzysowych w Europie koncepcja efektu zara-
zania sformufowana przez Buitera, Coresettiego i Pesentiego (1998) wydaje sie aktualna.
Zwracajg oni uwage na specyficzny uktfad gospodarek réznych krajow, ktéry poprzez
swoja konstrukcje tworzy okreslone kanaty transmisyjne. Chodzi tutaj o zaleznosci
zachodzace pomiedzy ,centrum” oraz ,krajami peryferyjnymi”. Zaleznos¢ miedzy pery-
feriami a centrum polega na usztywnieniu kursu na peryferiach w relacji do waluty kraju
Lcentrum”. Empirycznie najblizsza wydaje sie analogia: strefa euro jako centrum i kraje
aspirujace do niej jako peryferia (szczegdlnie te o sztywnych kursach z parytetem przyje-
tym w euro). Zgodnie z teorig centrum jest mniej sktonne do ryzyka i stad mniej chetne
do wspdtpracy w ramach polityki makroekonomicznej stabilizujgcej kurs tych podmio-
tow, ktére pozostajg w jego dalszej orbicie. Kazde podniesienie stopy procentowej ze
strony centrum — na przykfad w odpowiedzi na negatywny szok — zmusza peryferia do
weryfikacji swojej polityki kursowej. Jesli cztonkowie grupy peryferii kooperuja ze sobg,
wowczas mogg dojs¢ do wspdlnego wniosku, zeby zarzucic rezim kursowy. Na og6t jed-
nak zdarza sie, ze decyzje takg podejmga tylko te kraje, ktérych gospodarki sa najbardziej
wrazliwe na zmiane stopy procentowej. W takiej sytuacji efekt zarazenia ograniczy sie
wiasnie do tej podgrupy. Wazne jest to, ze ich decyzja o wytgczeniu sie z rezimu kurso-
wego tym samym stabilizuje kursy pozostatych peryferii, ktére pozostaty w przyjetym
systemie. Stanie sie tak, poniewaz ,centrum” bedzie musiato zareagowac na przewar-
tosciowanie swojej waluty spowodowane monetarng ekspansjg i deprecjacjg w krajach,
ktdre zarzucity rezim kursowy. Reakcja ta wywota rozluznienie monetarne, co pozwo-
li takze krajom pozostajgcym w rezimie zmniejszy¢ dotychczasowa presje na ich walu-
ty (Gawronska-Nowak, 2008). Prezentowana koncepcja nie bada sytuacji, w ktérej nie
dochodzi do zarzucenia rezimu (na przykfad Litwa czy totwa wobec aktualnego kryzysu,
czy Grecja, Portugalia, Hiszpania). Zgodnie z rozpoznanym kierunkiem transmisji akcen-
tuje sie zatem skonczony mechanizm zarazania krajow gorzej rozwinietych przez lepiej
rozwiniete — centrum oddziatuje negatywnie na peryferia. Tak wiec ewentualne sprzeze-
nie zwrotne, ktérego sitg napedowa sg przewlekfe i nierozwigzane problemy peryferii nie
jest tu uwzglednione. Jednak ktopoty Grecji, Portugalii, Hiszpanii i — ostatnio — Irlandii,
a takze wzrastajgce znaczenie gospodarek peryferii dla strefy euro inspirujg do rozwaze-
nia transmisji w drugga strone.
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Drugi rodzaj kanatu transmisyjnego stanowig powigzania pomiedzy rynkami finan-
sowymi. Goldfajn i Valdes (1995) wskazuja na mechanizm, ktéry odgrywa wazng role
w przypadku krajow wschodzgcych. Gospodarki wschodzace majg duze potrzeby w zakre-
sie absorpcji kapitatu, dlatego musza tworzy¢ warunki sprzyjajace naptywowi kapitatu, na
096t niechetnemu dtugookresowym inwestycjom. Czesto masowy naptyw kapitatu moze
zosta¢ gwattownie przerwany (teoria sudden capital stops), wowczas posrednicy finansowi
mogq miec trudnosci, aby bez ponoszenia zadnych kosztéw, w sposéb ptynny wycofaé
wktady uczestnikdw rynku. Zatory w ptynnosci mogga zostac odczytane jako zty prognostyk
i spowodowac lawine roszczen, doprowadzajac do upadku posrednikéw, a takze do silne-
go ostabienia waluty krajowej. Kryzys bedzie sie rozprzestrzeniat, kiedy wsréd inwestorow
zagranicznych wybuchnie panika, i zechcg oni wycofywad na zasadzie , reakgji tancucho-
wej"” swoj kapitat z innych krajow. Takie postawy czesto opierajg sie na zjawisku nazy-
wanym przez Hernandeza i Valdesa (2001, s. 5-6) ,instytucjonalnymi praktykami rynku
finansowego” — chodzi mianowicie o nabywanie aktywow dla catej grupy krajow uzna-
nych przez inwestoréw za region. Wéwczas negatywny szok w jednym z krajéw powoduje
spadek popytu na aktywa w pozostatych krajach tworzacych taki grupowy ,portfel”. Ten
rodzaj percepcji inwestoréw — czesto pozbawionej znamion gtebszej analizy — potwierdza
rowniez koncepcja kanatu transmisyjnego, ktéry stanowia tzw. wspdlne makroekonomicz-
ne stabosci czy inaczej makroekonomiczne podobienstwa. Nawigzuje ona do Il genera-
¢ji modeli kryzyséw walutowych, gdzie wyjasnienie mechanizmu dziatania owego kanatu
opiera sie na obserwacji stanéw réwnowagi wielorakiej wystepujacych na rynku waluto-
wym. Zmiany w oczekiwaniach inwestoréw mogga uruchamiac przejscia pomiedzy tymi sta-
nami. Oznacza to uproszczong ocene zachodzacych zjawisk opartag na przekonaniu o moc-
nych podobienstwach i silnych powigzaniach pomiedzy krajami, co de facto powoduje
przeniesienie presji spekulacyjnej na kraje wykazujgce najwieksze — zdaniem inwestoréw
— podobienstwa do kraju ,nosiciela”. Ahluwalia (2000) opisuje to zjawisko jako efekt zara-
zania oparty na dyskryminacji (discriminating contagion). Nalezy podkresli¢, ze dyskrymi-
nacja zakfada jednak bardziej selektywne (cho¢ by¢ moze znieksztatcone i przez to krzyw-
dzace) podejscie inwestorow do informacji na temat danych krajéw, nawet jesli tworzg one
jedna grupe czy region. Jak zwraca uwage Fazio (2007), brak praktyk dyskryminacyjnych
bedzie na 0g6t oznaczat w krajach wschodzacych réwnolegty odptyw z nich kapitatu, co
bytoby blizsze mysli zawartej w ramach ,instytucjonalnych praktyk rynku finansowego”
Hernandeza i Valdesa (2001). Ci sami autorzy doprecyzowujg jeszcze inne sciezki transmi-
sji kryzysu poprzez kanat finansowy. Oprécz bezposrednich powigzan finansowych, ktére
powoduja (wspomniane juz wczesniej) problemy z ptynnoscig inwestoréw zagranicznych,
do grupy waznych czynnikéw kryzysogennych zaliczajg asymetrie informacji i zachowania
stadne. Jak wiadomo, w sytuacji kryzysowej wyprzedawanie nawet dobrych aktywdéw, tak
by zapewnic sobie ptynno$¢, wywotuje dezinformacje na rynku. Pozostali uczestnicy rynku
moga pomysled, ze sprzedaz wynika nie tyle z potrzeby ptynnosci, ile odzwierciedla rzeczy-
wistg ocene tych aktywdw. Wéwczas nastepuje reakcja fancuchowa — inni uczestnicy takze
zaczynajg pozbywac sie owych aktywdw. Powodem takiego dziatania jest nie tylko btedna
interpretacja, ale takze przyjecie postawy typowej dla zachowania stadnego, ktére opiera
sie na zaufaniu wiekszosci.

3.2. Wspotczynniki korelacji pomiedzy papierami wartosciowymi
a optymalne zarzadzanie portfelem

Znajomos¢ wspotczynnikdw korelacji pomiedzy papierami wartosciowymi jest klu-
czowa z punktu widzenia inwestora chcgcego maksymalizowac zysk i jednoczesnie mini-
malizowac ryzyko swojego portfela. Zatézmy bowiem, ze portfel takiego inwestora skfada
sie z papierow wartosciowych Wjy,...,W, ktérych oczekiwane stopy zwrotu opisuje wek-
tor A =[/11 /IK], natomiast macierz wariancji-kowariancji pomiedzy tymi stopami zwrotu
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T, Ty, ... Tk

. . i T, 75 Tk M _ .

jest nastepujaca: I'=| . . 25| . Jesliag dla k = 1,...,K oznacza udziat k-tego
Tkr Tkr oo Tix

papieru wartosciowego w portfelu, to woéwczas ryzyko takiego portfela mierzone warian-
Cjg stopy zwrotu z portfela wynosi:

K

K
RyZJ;l«)=2aiZTi[+22aiajTi/ . (3.1

J=

Kowariancje 7; sa proporcjonalne do wspétczynnikéw korelacji pomigdzy stopami
zwrotu. Dlatego tez analiza wspotczynnikéw korelacji pomiedzy finansowymi szeregami
czasowymi jest bardzo wazna, gdy chce sie skutecznie zarzadzac ryzykiem portfelowym.
Miedzynarodowa dywersyfikacja portfeli umozliwia znaczna redukcje ryzyka. Zatem szcze-
golnie istotne jest udzielenie odpowiedzi na pytanie, czy wspdtczynniki korelacji sg state
w czasie. Niestatos¢ wspotczynnikdw korelacji utrudnia skuteczne zarzadzanie portfelem
i prawidtowe szacowanie prawdopodobienstw uzyskania okreslonych stép zwrotu z inwe-
stycji, dlatego tez wiele artykutow poswieconych analizie portfelowej zajmuje sie tym pro-
blemem. Kaplanis (1988) badata stabilnos¢ wspdtczynnikdw korelacji i elementéw macie-
rzy wariancji-kowariancji dla miesiecznych stép zwrotu dla dziesieciu rynkdéw, przyjawszy
okres od 1967 r. do 1982 r. Autorka poréwnywata macierze zawierajgce oszacowania
wariancji i kowariancji dla 46-miesiecznych podokreséw, stosujgc testy zaproponowane
przez Boxa (1946) i Jenricha (1970). Hipoteza zerowa dotyczaca statosci wspdtczynnikdw
korelacji w dwdch sasiednich podokresach nie zostata odrzucona na 15-procentowym
poziomie istotnosci. Mniejszg stabilnos¢ wykazywata macierz wariancji-kowariancji, jednak
wynikato to zapewne ze zmiennej wariancji stép zwrotdw z aktywdw. Wyniki badan prze-
prowadzonych przez Ratnera (1992), dotyczacych okresu od 1973 r. do 1989 r., wskazaty
na statos¢ wspodtczynnikdw korelacji pomiedzy stopami zwrotéw z aktywédw. Koch oraz
Koch (1991) analizowali wspétczynniki korelacji pomiedzy stopami zwrotéw aktywdw na 8
rynkach w latach 1972, 1980 oraz 1987. Po przeprowadzeniu testu stabilnosci parametréw
doszli do wniosku, ze rynki finansowe réznych krajow stajg sie coraz bardziej wspoétzalezne.
Von Furstenberg oraz Jeon (1989) doszli do takiej samej konkluzji, stosujgc model VAR dla
czterech rynkéw i bazujgc na danych z lat 1986-1988. King oraz Wadhwani (1990), a takze
Bertero oraz Mayer (1990), twierdzili, iz wzrost wspdtczynnikéw korelacji mégt nastepo-
wac w okresach turbulencji na rynkach finansowych, co wynikato z tego, ze w okresach
turbulencji czynniki globalne dominujg nad czynnikami lokalnymi. Longin and Solnik (1995)
przeprowadzili badanie dotyczgce miesiecznych stép zwrotdéw z papieréw wartosciowych
krajow rozwinietych, tzn. Niemiec, Francji, Wielkiej Brytanii, Szwecji, Japonii, Kanady,
Stanéw Zjednoczonych dla lat 1960-1990. Oszacowania elementéw macierzy wariancji-
-kowariancji oraz wspotczynnikéw korelacji poréwnywane byty w 5-letnich podokresach.
Dla 10 sposréd 15 poréwnan hipoteza zerowa o stafosci wspdtczynnika korelacji zostata
odrzucona na poziomie istotnosci 0,15, natomiast dla 5 poréwnan hipoteza zerowa zosta-
ta odrzucona na poziomie istotnosci 0,05. Podczas badania statosci elementéw macierzy
wariancji-kowariancji hipoteza zerowa zostata odrzucona w 14 (sposrdd 15) przypadkach
na poziomie istotnosci ponizej 0,01.

Jesli wspdtczynniki korelacji nie sg state, to mamy woéwczas do czynienia
z zagadnieniem ,zatamywania sie wspétczynnikéw korelacji”, ktére szerzej opisujg m.in.
Boyer, Gibson, Loretan (1999). Méwi ono o tym, ze minimalizacja ryzyka poprzez dywersy-
fikacje portfela moze nie przynie$¢ zamierzonego efektu, poniewaz spadek wartosci jedne-
go z aktywow podczas kryzysu — ze wzgledu na wyzszg wartos¢ wspdtczynnika korelacji
miedzy aktywami niz w okresie stabilnosci na rynkach — pocigga za soba spadek wartosci
drugiego z aktywdw.
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3.3. Zaleznosci pomiedzy wspotczynnikami korelacji a wariancjami stép
zwrotu. Btedy w przeprowadzonych testach réwnosci wspétczynnikow
korelacji

Pierwotnie zaproponowane testy réwnosci wspdtczynnikéw korelacji nie sg jed-
nak doskonate, na co wskazujg min. Boyer, Gibson, Loretan (1999) oraz Loretan, English
(2000). Aby pokaza¢ niedoskonatosci, jakie niesie ze sobg testowanie réwnosci niezmo-

dyfikowanych wspdtczynnikéw korelacji, rozwazmy zmienne losowe x~N(,uX,UZ) oraz

x

y~N ‘uy,oz_ o wspétczynniku korelacji p. Mozna je zapisa¢ w nastepujacy sposéb:

X=Hu +0u, (3.2a)
Y=u, +pou+l-pioy=

R ’ (3.2b)
= u,+lpo, 10 Ja - )+ 1= pPoy,

gdzie u oraz v s3 niezaleznymi od siebie zmiennymi losowymi pochodzacymi ze stan-
dardowego rozktadu normalnego. Sg one réwniez niezalezne od zmiennych losowych x
oraz y. Bez straty ogdlnosci zatézmy, ze u, = u, =0. Niech 4 bedzie zdarzeniem, ktére-
mu przypisane jest prawdopodobienstwo takie, ze 0<P(A)<1. Z punktu widzenia réz-
nych stanéw rynku finansowego zdarzeniem A4 moze by¢ obecnos¢ kryzysu finansowego.
Wspotczynnik korelacji pomiedzy zmiennymi x oraz y, pod warunkiem zaistnienia zdarze-
nia 4, definiuje wzér:

cov(x,y A)
,lVarix‘A LlVariy‘A} .
Korzystajac ze wzordw (3.2a) oraz (3.2b) definiujacych zmienne losowe x oraz y,

a takze z niezaleznosci zmiennych losowych x oraz y, licznik wyrazenia (3.3) mozemy zapi-
sac jako:

4)= (3.3)

ple.y

A)= (o, 10 Warls|4). (3.4)
Kolejno po podstawieniu réwnania (4.2b) do wzoru na Var{y|4) otrzymujemy:
Var(y|4)= Var((pay Jo )x+1- p* ayv\A)= (0°0? 1 0 ar(x|4)+

+(1= p?)orvar(v]4)= (0?02 | o2 ar( 4)+ (1 - p?) 0.

Nastepnie po podstawieniu réwnan (3.4) oraz (3.5) do réwnania (3.3), ostatecznie
uzyskujemy:

cov(x, y A) = cov(x, (poy / ax)x +4/1-p0° o,y

(3.5

_1/2
A)=p(p2+(1_p2)%%) _ (3.6)
A)‘—\p(x,y)\ zalezy od znaku wyrazenia
A)>|p(x.y).

Reasumujac, dokonanie podziatu préby na 2 podpréby moze sprawi¢, ze — ze wzgle-
du na wyzszg wariancje zmiennej pochodzacej z rozktadu normalnego w jednej podprébie
—wyzszy jest takze wspdtczynnik korelacji pomiedzy tg zmienng a inng zmienng pochodza-
ca réwniez z rozktadu normalnego w analizowanej podprébie. Wptyw zmiennosci warian-

plx.y

Jak wida¢, znak wyrazenia ‘p(x,y
Var(x\xEA)—Var(x). Jesli zatem Var(x‘xe A)>Var(x), to wéwczas réwniez ‘p(x, ¥

cji na brak réwnosci warunkowego i bezwarunkowego wspdtczynnika korelacji dotyczy
rowniez innych rozktadéw niz wielowymiarowy rozktad normalny. Przektadajac powyzsze
rozwazania na jezyk kryzysow finansowych, rozwazmy zmiennosc¢ stép zwrotu z papieru
wartosciowego w czasie. Jak wiadomo, zmiennos¢ ta wzrasta podczas kryzysu w porow-
naniu z okresami stabilnosci na rynkach finansowych. W zwigzku z tym wzrost warto-
$ci wspdtczynnika korelacji pomiedzy stopami zwrotu z dwdch papieréw wartosciowych
moze by¢ wynikiem ogdlnego wzrostu zmiennosci na rynkach finansowych, nie moze jed-
nak wynika¢ z ,zarazenia sie” kryzysem finansowym. Dlatego tez testy zarazania kryzy-
sem finansowym mogq prowadzi¢ do btednych rezultatow. Brak réwnosci wspdtczynni-
kéw korelacji w dwoch podprébach moze by¢ zwigzany z rodzajem danych i nieréwnosci
wariangji, i wcale nie musi by¢ efektem zarazenia.
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3.4. Badanie podatnosci polskiego rynku kapitatowego na szoki ptyngce
z Czech i Wegier za pomoca testu Forbes i Rigobona (2002)

Niedoskonatos¢ metod badania efektu zarazania kryzysem finansowym opartych na
.klasycznych” wspdtczynnikach korelacji (por. Boyer, Gibson, Loretan, 1999; oraz Loretan,
English, 2000) sprawita, ze konieczne byto zaproponowanie miernika korygujacego, ktéry
umozliwitby skuteczng odpowiedz na pytanie, czy wystepuje efekt zarazania kryzysem
finansowym. Forbes i Rigobon (2002) dokonali rozréznienia dwoch zjawisk charaktery-
stycznych dla rynkéw finansowych: wspdtzaleznosci oraz zarazania. Ze wspdtzaleznoscia
mamy do czynienia wéwczas, gdy nieréwnos¢ wspotczynnikéw korelacji w dwoch pod-
prébach wynika tylko i wytacznie z nieréwnosci wariancji w tych podprébach. Dlatego tez
zaproponowany przez Forbes i Rigobona (2002) zmodyfikowany wspdtczynnik korelacji
uwzglednia nieréwno$¢ wariancji w okresach silnej i stabej zmiennosci na rynku.

Aby przyblizy¢ idee testu zaproponowanego przez Forbes i Rigobona (2002), roz-
wazmy zagadnienie testowania efektu zarazania, polegajacego na wybuchu kryzysu
w kraju K1 i jego transmisji do kraju K2. x oraz y oznaczaja stopy zwrotéw z aktywoéw

odpowiednio kraju K1 oraz K2. Zmodyfikowany bezwarunkowy wspotczynnik korelacji
pomiedzy stopami zwrotdw z aktywow krajow K1 oraz K2 przyjmuje postac:

o' (x,y) 3.7)

P (x.y)= Jl ) ( Z;Z-f _1) [ p"(ey¥] |

K1

gdzie oy oraz o}l oznaczaja odpowiednio wariancje stép zwrotu aktywu kraju K1 w okre-
sach niskiej oraz wysokiej zmiennosci stop zwrotu na rynkach finansowych. Natomiast
ph(x,y) oraz pl(x,y) oznaczaja wspotczynniki korelacji pomiedzy stopami zwrotdéw x oraz

y odpowiednio w okresach wysokiej i niskiej zmiennosci na rynkach walutowych. Warto
2,h

odnotowac, ze ze wzgledu na rézne ilorazy wariancji — dla krajéw K1 oraz K2 zmo-
e

dyfikowany wspétczynnik korelacji przyjmuje inne wartosci w sytuacji, gdy analizowana
jest transmisja szokéw z kraju K1 do kraju K2, a inne, gdy analizuje sie transmisje szokéw
w przeciwnym kierunku. Zmodyfikowany wspotczynnik korelacji (3.7) nalezy interpretowac
jako wspdtczynnik korelacji — przy zatozeniu wysokiej zmiennosci na rynkach finansowych
— skorygowany o nieliniowg funkcje procentowej zmiany wariancji stop zwrotu w okresach
duzej zmiennosci w poréwnaniu z okresami niskiej zmiennosci. Aby zweryfikowad, czy réz-
nica pomiedzy wspotczynnikami korelacji dla okreséw stabilnosci i zaburzen jest istotna,
i w zwigzku z tym efekt zarazania kraju K2 przez kraj K1 ma miejsce, weryfikowany jest
nastepujacy zespét hipotez:

Hy:pp(x,y)=p'(x,p) (3.8)
H, :p[*ﬂ(x’y)> p(x,y) .

Statystyka majaca, przy zatozeniu prawdziwosci hipotezy zerowej, rozktad t-studen-
ta o T— 2 stopniach swobody i stuzgca do weryfikacji powyzszej hipotezy przyjmuje naste-
pujaca postac:

o N
FRI - pl(l(x’y)_p ()C,y)
1 1 '
T
gdzie T" oraz T’ oznaczaja odpowiednio liczbe okreséw, dla ktérych zmiennos¢ na rynku

(3.9)

finansowym jest badz duza, badz mata. W przypadku préby o matej liczebnosci Forbes
i Rigobon (2002) proponuja zastosowac¢ transformacje Fishera. Po jej przeprowadzeniu sta-
tystyka testowa przyjmuje postac:
0,51n(71+ ’?’}l(x’y)) —O,Sln(1+ ’:’/(x’y))
l_p[(l(x’y) 1—,0[()6,)/)
1 1 ’
73713

FR, =

(3.10)
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Alternatywne podejscie do testu zaproponowanego przez Forbes i Rigobona (2002)
oparte jest na modelu regresji. Rozwazmy réwnanie regresji uzalezniajacej skalowane
przez odchylenie standardowe stopy zwrotu z aktywow kraju K2 wzgledem skalowanych
stép zwrotu z aktywow kraju K1 w okresie stabilnosci na rynkach finansowych:

Y X ! /
—|=q +n, t=1..,T.
( Klz) 1( ;(1) A (3.11)

Natomiast w okresach niestabilnosci na rynkach finansowych powyzsze réwnanie przyj-
muje postac:

X 2
(K’):/}’]( ;)+17,', t=T"+1,...T" +T". (3.12)

O'KZ K1

Parametry a; oraz f| sg proporcjonalne odpowiednio do wspétczynnikéw korelacji p,*ﬂ(x,y)
oraz p’(x,y). Aby testowac rownos¢ tych parametréw, przeprowadza sie test stabilnosci
parametru w modelu regresji. W tym celu nalezy oszacowac parametry nastepujacego
modelu:

(y, )=ﬂl(x]’ )+yl(x;)dl +17,, t=1,...,T’+T”, (3.13)

!
0](2 OKI K1

gdzie:
1 dia t>T',
d =

1

0 da t=<T'.

W zwigzku z tym testowanie efektu zarazania kryzysem walutowym jest oparte na testo-
waniu hipotezy:

H,wy, 0 (3.14)

H, iy, >0.

Przy zatozeniu normalnosci rozktadu sktadnika losowego 7, odpowiednim narzedziem
weryfikacyjnym jest statystyka t-studenta.

W celu zbadania podatnosci polskiego rynku kapitatowego na szoki ptyngce z Czech
i Wegier dokonano analizy dziennych stép zwrotu z gtéwnych indekséw gietdowych (WIG
w przypadku Polski, PX w przypadku Czech oraz BUX w przypadku Wegier). Wartosci
indekséw gietdowych sg oznaczane przez IG) dla k = Polska/Czechy/Wegry. Aby méc
zaprezentowad ksztattowanie sie wszystkich trzech indekséw na jednym wykresie, nale-
zy dokonac ich standaryzacji. W niniejszym opracowaniu proponowana jest nastepujaca
standaryzacja:

IG ~min{lG! .. 1G:}

STIGF = (3.15)

max{[G!, .., 1G! }-minfiG! .., 1G}}

Woéwczas dla kazdego z krajéw wielko$¢ ta przyjmuje wartosci z przedziatu (0,1).
Wykres 3.1 przedstawia ksztattowanie sie standaryzowanych wartosci indekséw gietdo-
wych dla Polski, Czech i Wegier.
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Wykres 3.1. Ksztattowanie sie standaryzowanych indekséw gietdowych dla Polski,
Czech i Wegier

Standaryzowane indeksy gieldowe

F I, K
@H a“&"’@"d?«“@”@".p

Wykres 3.1 pokazuje, ze standaryzowane indeksy gietfdowe dla omawianych trzech
krajéw byty w analizowanym okresie silnie skorelowane. Szczegdlnie silna zalezno$¢ kore-
lacyjna dotyczy indekséw praskiego i budapesztenskiego. Po wstapieniu Polski, Czech
i Wegier do Unii Europejskiej nastapit istotny wzrost wartosci kazdego z trzech indekséw,
jednak w przypadku Polski wzrost ten byt stabszy anizeli w przypadku dwoch pozostatych
krajow. Pod koniec 2006 r. nastgpito zatamanie na praskiej i budapesztenskiej gietdzie,
podczas gdy indeks WIG cechowat trend wzrostowy. Jednak zatamanie na Swiatowych
rynkach finansowych przetomu lat 2007/2008 odbito sie na wszystkich trzech indeksach.
Przez caty rok 2008 i na poczatku 2009 r. widoczny byt istotny trend spadkowy kazdego
z trzech indekséw gietdowych. Warto odnotowa¢, ze w okresie zakfécen na rynkach finan-
sowych krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej standaryzowane indeksy gietdowe Polski,
Czech i Wegier byty szczegdlnie silnie skorelowane. Stopy zwrotéw z indekséw gietdowych
dla k = Polska/Czechy/Wegry wyznaczane sg nastepnie na podstawie wzoru:
IGF - IG!,

SIG =
! IGY,

(3.16)

Wykres 3.2 przedstawia ksztattowanie sie stép zwrotu z analizowanych indekséw gietdo-
wych dla okresu od stycznia 2000 r do pazdziernika 2010 .

Wykres 3.2. Ksztattowanie sie stop zwrotu z indeksow gietdowych

Stopy zwrotow z indeksow
gietdowych

SZ_WIG
—57 BLIX

Stopy rwrotu

—5Z_PX

Zgodnie z wykresem 3.2 stopy zwrotéw z indekséw gietdowych cechowaty sie
umiarkowang i mniej wiecej stata zmiennoscig w okresach stabilnosci na rynkach waluto-
wych. W latach 2008-2009 nastgpit gwattowny wzrost zmiennosci stép zwrotu dla kaz-
dego z trzech krajow.
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W celu przeprowadzenia testu zaproponowanego przez Forbes i Rigobona (2002)
zostaty obliczone w nastepujgcy sposdéb wartosci warunkowych wspoétczynnikéw korelagji
pomiedzy stopami zwrotu (uzyte okna obejmuja 30 okreséw, dla ktérych wskaznik gietdo-
wy jest notowany we wszystkich trzech krajach) :

—ZSIGk SIG., ( ! iszcﬁ,.)(iiSlGL)
y 2 2

P = (3.17)
\/(2192[*9’63 2SG } [ 2[SG’ ——2SIG ]
Kolejne okna oznaczane sg poprzez s = 1,...,S. Wykres 3.3 przedstawia ksztatto-
wanie sie trzech par wspdtczynnikéw korelacji pomiedzy stopami zwrotéw z indeksow
gietdowych. Zgodnie z wykresem 3.3 wartosci warunkowych wspotczynnikéw korela-
cji na rynkach finansowych Polski, Czech i Wegier byty wyzsze w okresach niestabilno-
sci. W okresach stabilnosci na rynkach finansowych zdecydowanie czesciej spotykane byty
ujemne oszacowania 30-okresowych wspotczynnikéw korelacji. Wynikaty one zapewne
z tego, ze w okresach ogdlnego spokoju na rynkach swiatowych przejsciowe negatywne
szoki w jednym kraju nie oddziatywaty na sytuacje na rynku finansowym drugiego kraju.
Nalezy jednak zweryfikowac, czy wzrost wspdtczynnikdw korelacji w okresach kryzysu na
rynkach finansowych byt rezultatem zarazania kryzysem finansowym, czy wynikat jednak
ze wspdtzaleznosci pomiedzy rynkami finansowymi poszczegdlnych krajow.

Wykres 3.3. Ksztattowanie sie warunkowych wspoétczynnikéw korelacji pomiedzy
stopami zwrotow z indeksow gietdowych

Warunkowe wspotczynniki korelacji
miedzy stopami zwrotow
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101002-16
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Dlatego tez nalezy obliczy¢ zmodyfikowane wspdtczynniki korelacji pomiedzy
wskaznikami giefdowymi. W tym celu nalezy dla kazdego z trzech krajéw oraz dla kazdego
z obejmujacego 30 dni okna obliczy¢ oszacowania wariancji stép zwrotu. Ksztattowanie
sie oszacowan wariancji w poszczegdlnych oknach ilustruje wykres 3.4.
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Wykres 3.4. Ksztattowanie sie oszacowan wariancji stop zwrotu z indeksow
gietdowych w 30-okresowych rolujacych oknach

30-okresowa wariancja stop zwrotu z
indeksow gietdowych
0,006
0,005
§ 0.004
£ 0,003
E 0,002 —war{pln)
0,001 —ar{hu)
0 m— A CZ)
$ 8§ 5 8 38 5 8 8 38 g g
— [ o’y =F T a) - (] O =
SEE88EEEEE8E8E B

Znaczacy wzrost wariancji stop zwrotu obserwowany byt na przetomie lat 2008
oraz 2009. Jednak w przypadku Czech i Wegier byty obserwowane wyzsze wariancje niz
w przypadku Polski. Dlatego tez wzrost wspdtczynnikéw korelacji pomiedzy stopami zwro-
tu mégt wynikac bardziej ze wzrostu zmiennosci stép zwrotu niz by¢ rezultatem transmisji
szokow pomiedzy rynkami finansowymi poszczegdlnych krajow.

Kolejng wielkoscig, ktdrg nalezato obliczy¢ dla kazdego z trzech krajéw dla kazdego
z okien, byt iloraz wariancji stop zwrotu w analizowanym okresie w stosunku do minimal-
nej wariancji:

. VAR!

ILVAR! _W (3.18)
gdzie VAR oznacza wariancje stép zwrotu z indekséw gietdowych w s-tym oknie dla
k-tego kraju. Nastepnie obliczane s3 zmodyfikowane (na podstawie propozycji Forbes
i Rigobona, 2002) wartosci wspofczynnikow korelacji:

ki
* k-l Py

ol = _ (3.19)

o -]

]

Poniewaz p.*” = p."™*, wykresy 3.5-3.7 przedstawiaja ksztattowanie sie 6 par zmodyfi-
kowanych wspotczynnikow korelacji. Poréwnanie wartosci zmodyfikowanych wspétczyn-
nikéw korelacji (3.19) umozliwia ustalenie, czy negatywne szoki powstate w kraju k sa

nastepnie transmitowane do kraju /.

Wykres 3.5. Bezwarunkowe wspdiczynniki korelacji pomiedzy stopami zwrotow
z indekséw gietdowych przy zatozeniu transmisji szokéw z Polski

Bezwarunkowe wspotczynniki
korelacji pomiedzy stopami zwrotu

e roumiod (pln=hu)
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Korekta heteroskedastycznosci ma, jak wida¢, duzy wptyw na wyniki wnioskowania,
czy mamy do czynienia z zarazaniem, czy wspotzaleznoscia. Podczas kryzysu globalnego
doswiadczylismy wzrostu wspotczynnikdw korelacji pomiedzy stopami zwrotu z indekséw
gietdowych. Jednak wzrost ten wynikat z wiekszej wariancji stép zwrotu w okresach nie-
stabilnosci i, jak pokazuje wykres 3.5, ciezko jest méwic¢ o znaczgco wyzszych bezwarunko-
wych wspotczynnikach korelacji w okresach turbulencji na rynkach finansowych. Dlatego
tez wydaje sie, ze rownoczesne pogorszenie sie sytuacji na rynkach kapitatowych Polski,
Czech i Wegier wynikato ze wspdétzaleznosci tych rynkéw, a nie z transmisji szokéw ze
strony Polski. Aby sprawdzi¢, czy miata miejsce transmisja negatywnych szokéw ze strony
Czech lub Wegier, nalezy obliczy¢ bezwarunkowe wspdtczynniki korelacji, tym razem przy
wykorzystaniu ilorazu wariancji (3.18) odpowiednio dla Czech i Wegier. Wykresy 3.6 oraz
3.7 przedstawiaja ksztattowanie sie bezwarunkowych wspdtczynnikéw korelacji przy zato-
zeniu transmisji szokéw odpowiednio ze strony Czech i Wegier. Analiza wykreséw 3.6 oraz
3.7 dostarcza nieco innych wnioskéw niz analiza wykresu 3.5. Z wykreséw 3.6 oraz 3.7
wynika, ze bezwarunkowe wspotczynniki korelacji na przetomie lat 2007 i 2008, czyli na
poczatku zaktécen na Swiatowych rynkach finansowych, byty istotnie wyzsze niz w okre-
sach stabilnosci poprzedzajacych wybuch kryzysu finansowego.

Wykres 3.6. Bezwarunkowe wspétczynniki korelacji pomiedzy stopami zwrotéw
z indekséw gietdowych przy zatozeniu transmisji szokéw z Czech

Bezwarunkowe wspotczynniki
korelacji pomiedzy stopami zwrotu
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Wykres 3.7. Bezwarunkowe wspéfczynniki korelacji pomiedzy stopami zwrotow
z indeksow gietdowych przy zatozeniu transmisji szokéw z Wegier
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Aby zweryfikowac¢ wptyw negatywnych szokéw na danym rynku finansowym na
sytuacje na rynkach finansowych innych krajéw, nalezy okresli¢ moment zatamania na ryn-
kach finansowych. Dlatego tez nalezy zdefiniowac graniczng wartos¢ ujemnej stopy zwro-
tu, dla ktérej mozemy méwic o poczatku niestabilnosci. W niniejszym opracowaniu przyj-
muje sie, ze zatamanie na rynku finansowym wystepuje wdwczas, gdy stopa zwrotu jest
o ponad 3 odchylenia standardowe mniejsza od $redniej stopy zwrotu dla catego analizo-
wanego okresu. Tabela 3.1 zawiera zestawienie okreséw, w ktérych wida¢ taka zaleznosg,
dla lat 2000-2010.

Tabela 3.1. Dni, w ktérych stopa zwrotu z indeksu gietdowego byta o ponad
3 odchylenia standardowe nizsza od $redniej stopy zwrotu w przypadku
Polski, Wegier i Czech

Rﬁaj Polska Wegry Czechy

2000 28.02, 17.04 17.04, 22.05

2001 09.11 09.11 16.07

2005 14.10 16.03

2006 18.05, 31.05, 13.06

2007 28.02, 10.08, 08.11 16.08

2008 16.01, 22.01, 30.09, 08.10, 10.10, 18.09, 30.09, 08.10, 10.10, 16.10, 11050190 1166%% 28?3 g?ﬂé)‘ﬁzoﬂo’
16.10, 22.10, 27.10, 13.11 27.10, 06.11, 12.11, 13.11, 20.11 ! 13'.“’ 26.“ ! !

2009 24.02, 23.06 19.02, 26.02, 14.05 17.02, 30.03, 13.05

2010 02.05, 19.07 05.05

Liczba wysokich spadkéw na rynkach kapitatowych byta szczegélnie duza w 2008 r.,
a takze w pierwszej potowie 2009 r. Mozna jednak zaobserwowac, ze Polska jest pierw-
szym krajem regionu, w ktérym pojawity sie zaktécenia na rynku kapitatowym. Jako gra-
niczng date nalezy uznac 10 sierpnia 2007 r., gdyz przed tg datg wysokie spadki na rynkach
kapitatowych Polski, Czech i Wegier pojawiaty sie sporadycznie. Przyjmuje sig, ze podokres
stabilnosci na rynkach finansowych trwat od 05.01.2004 r. do 09.08.2007 r., natomiast
podokres niestabilnosci od 10.08.2007 r. do 20.11.2008 r. Dla kazdej z szesciu par krajow
weryfikuje sie hipoteze (3.8) i oblicza wartos¢ statystyki (3.9). Tabela 3.2 zawiera wartosci
statystyki (3.9) dla kazdej z szedciu par krajéw. Gdy przyjmiemy poziom istotnosci 0,05,
to okazuje sie, ze dla kazdej z szedciu par krajéw nie ma podstaw do odrzucenia hipo-
tezy zerowej, zgodnie z ktdérg mamy do czynienia ze wspotzaleznosciag rynkéw finanso-
wych. Najwyzsza warto$¢ statystyki (3.9) wystepuje podczas testowania transmisji nega-
tywnych szokéw z Wegier do Czech. Hipoteza zerowa, odrzucana na korzys¢ hipotezy
alternatywnej méwigcej o wystepowaniu efektu zarazania, przyjmuje poziom istotnosci
wyzszy niz 0,079. Tym samym po przeprowadzeniu testu zaproponowanego przez Forbes
i Rigobona (2002) okazuje sie, ze polski rynek kapitatowy byt odporny na szoki ze strony
Czech i Wegier, a efekt zarazania kryzysem finansowym przebiegat na linii Wegry-Czechy.

Tabela 3.2. Wyniki testowania efektu zarazania pomiedzy rynkami finansowymi
Polski, Czech i Wegier

Polska Wegry Czechy
Polska - 0,220 -0,594
Wegry -0,144 - 1,415
Czechy -1,609 0,478
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3.5. Uogdlnienie testu zarazania na przypadek wielu rynkéw
finansowych

Zaproponowana w poprzednim podrozdziale metoda testowania efektu zarazania
ogranicza sie do aktywow wystepujgcych na dwdéch rynkach finansowych. Dungey i in.
(2005) zaproponowali uogdlnienie zaproponowanego przez Forbes i Rigobona (2002)
testu na przypadek wielowymiarowy. Mozliwe jest zatem testowanie, czy dany kraj jest
podatny na jakiekolwiek szoki zewnetrzne. Niech y;,y,,....yx 0znaczaja stopy zwrotu z akty-
wow K krajow, of,...,05 sa odchyleniami standardowymi odpowiednich stép zwrotu
w okresie niskiej zmiennosci na rynkach walutowych, natomiast o/ ,...,o}. s odchyleniami
standardowymi w okresach wysokiej zmiennosci na rynkach finansowych. Wéwczas punk-
tem wyjscia do testowania hipotezy dotyczacej wptywu szokdw zewnetrznych pochodzq—
cych z innych krajéw na kryzys finansowy w k-tym kraju jest nastepujace réwnanie regresji:

( )Zah(y”)w’ m((y);')m,. (3.20)

Testowanie podatnosa tego kraju na szoki zewnetrzne opiera sie zatem na weryfi-
kacji hipotezy:

Hy V= =Vuo =Vuga ==V =0, (3.21)
H ~H,.

Zmienna d, przyjmuje wartos¢ 1 w okresach kryzysu na rynkach finansowych.
Hipoteze (3.21) nalezy testowac za pomoca statystyki testu mnoznika Lagrange’'a, ilorazu
wiarygodnosci badz testu Walda. Zaproponowany przez Dungeya i in. (2005) test efektu
zarazania dla rynku kapitatowego zostat nastepnie rozszerzony na rynek walutowy przez
Mandilarasa i Birda (2010), ktérzy zbadali obecnos¢ efektu zarazania podczas kryzysu
ERMII.

W niniejszym opracowaniu bedg szacowane parametry modelu (3.20) dla kazde-
go z trzech krajow i zostanie weryfikowana hipoteza (3.21). W celu zbadania podatnosci
Polski na szoki przychodzace z Wegier lub Czech nalezy szacowa¢ parametry nastepuja-

cych modeli:
sig/" ig, sigy sig," sigr ), o
=a, +a +a, +d +d +e,
(0,0120) " 12(00142) “(0,0115) ’“(00142 To\ooris) T 322

o7 ~ Dlo),

q 14
pin _ ( pln )2 pln
ht - ﬂlo + 2611' Eii + Kliht—i .
1= =

o IG!
gdzie sig) = ln(IG’:

-1

). Wartosci w mianowniku sg, zgodnie z modelem (3.20), oszacowa-

niami odchylen standardowych poszczegdlnych zmiennych w okresie stabilnosci na ryn-
kach finansowych, czyli miedzy 05.01.2004 r. a 09.08.2007 r. Analogicznie, aby zbada¢
podatnos¢ odpowiednio Wegier i Czech na szoki przychodzgce z dwdch pozostatych kra-
jéw, szacowane sg odpowiednio parametry modeli:

- hu . pln .z - pln .z
SI8, SIg, SIg, SIg, Sig, hu
= a +a +d Y| = |+d | ——|+&,
(0,0142) 2‘(0,0120) 23(0,0115) ’“(0,0120) ’“3(0,0115) o 323)
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e/ ~ Do)
,

g

hu hu Y hu

hr = ﬁzo + 2‘92:' (gt—i) + 2K2ihf—i
i= i=

. . phn . e . phn .
Slgz Slg/‘ Slg, Slg/ Slg, hu
=a,+a, +ay, +dyy, | ——|+d.y,| ———|+¢€&", (3.24
(0,0115) & “‘(0,0120) 21(0,0142) }'2‘(0,0120) “3(0,0142) (3.24)

e - Do),

q D,
hu hu Y hu
"=y + 2021 (5/-/') + 21(21}11—[ :
i= i=

Dla kazdego z analizowanych modeli (3.22)-(3.24) rozktad bezwarunkowy to,
w zalezno$ci od wartosci przyjmowanych przez kryteria informacyjne, rozktad normalny
lub rozkfad t-studenta. W pierwszym kroku dla kazdego z modeli (3.22)—(3.24) byty szaco-
wane parametry — przy zafozeniu, ze efekt ARCH nie wystepuje — a nastepnie zastosowano
test Engle’a (1982) w celu zweryfikowania obecnosci efektu ARCH. Tabela 3.3 zawiera war-
tosci statystyki testu mnoznika Lagrange’a opartego na réwnaniu regresji kwadratow reszt
wzgledem ich opdznien do 10-tego wiacznie.

Oraz

Tabela 3.3. Wartosci statystyki testu mnoznika Lagrange’a majacego na celu
weryfikacje obecnosci efektu ARCH w modelach (3.22)-(3.24)

Kraj Polska Wegry Czechy

LM =TR? 142,67 243,05 289,08

W przypadku kazdego z trzech krajéw hipoteze zerowa méwigca o braku obecno-
Sci efektu ARCH nalezy odrzucic¢ na korzys¢ hipotezy alternatywnej méwigcej o niestatej
wariancji sktadnika losowego. Dlatego tez dla kazdego z trzech krajéw byty szacowane
parametry modelu GARCH, a wyniki oszacowan prezentujg tabele 3.4-3.6. Dla kazdego
z trzech krajéw najwyzsza warto$¢ kryterium informacyjnego Hannana-Quinnona byta
uzyskiwana, gdy przyjeto, ze skfadnik losowy pochodzi z rozktadu t-studenta z nieznang
liczba stopni swobody. Jesli zas chodzi 0 wybér liczby opdZznien modelu GARCH, w kazdym
z trzech przypadkéw najlepszy okazat sie model GARCH(1,1). Podczas weryfikacji hipotezy
(3.21) dla Polski okazuje sie, ze wartos¢ statystyki testu ilorazu wiarygodnosci wyniosta
LR = 37,298. Dlatego tez nalezy odrzucic¢ hipoteze zerowg moéwigcg, ze Polska nie jest
podatna na szoki zewnetrzne. Jednak gdy wezmiemy pod uwage znak oszacowania przy
zmiennej ssig,”d, , nalezy wnioskowad, ze w czasie kryzysu na rynkach finansowych wptyw
sytuacji na praskim rynku kapitatowym na sytuacje na rynku warszawskim byt mniejszy
anizeli w okresie poprzedzajagcym wybuch kryzysu. Dlatego tez mozna méwic tylko o zara-
zaniu na linii Budapeszt-Warszawa. Z kolei tabela 3.5 pokazuje podatnos¢ wegierskiego
rynku kapitatowego na szoki ptynace z Polski lub Czech. Jak wida¢ zmienna ssig,”d, nie
zostata uwzgledniona, poniewaz nie byta istotna statystycznie, przyjmujac poziom istot-
nosci wynoszacy 0,1. Dlatego tez nalezy wnioskowa¢, ze wptyw sytuacji na praskim rynku
kapitatowym na sytuacje na rynku budapesztenskim byt taki sam w okresie stabilnosci na
rynkach finansowych, jak i podczas kryzysu. Istotna statystycznie okazata sie jednak zmien-
na ssig/"d, , a poza tym wartos¢ statystyki testu ilorazu wiarygodnosci podczas weryfika-
¢ji hipotezy (3.21) wyniosta LR = 78,72. Tym samym wegierski rynek kapitatowy w okresie
kryzysu finansowego byt szczegdlnie podatny na negatywne szoki ptyngce z Polski. W celu
zbadania podatnosci czeskiego rynku kapitatowego przeprowadzono analogiczne bada-
nie, w ktérym zmienng zalezng jest ssig,”. W tabeli 3.6 mozna znalez¢ wyniki estymacji
parametréw tego modelu.
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Tabela 3.4. Oszacowania parametréow modelu GARCH(1,1) majacego na celu ocenié
podatnos¢ polskiego rynku kapitatowego na szoki ptynace z Czech lub Wegier

Zmienna zalezna: ssig/"
Réwnanie wartosci oczekiwanej Réwnanie wariancji
Zmienna Oszacowanie e Zmienna Oszacowanie e
standardowy standardowy

cons 2,69 1,94 cons 286,00 118,84

ssig)" 0,52 0,03 (ermy 0,08 0,02

ssig” 0,20 0,03 hey 0,87 0,03
ssig)'d, 0,39 0,05 Liczba stopni swobody rozktadu t-studenta

Oszacowanie Btad standardowy
ssig,d, -0,12 0,04
733 1,54

Tabela 3.5. Oszacowania parametrow modelu GARCH(1,1) majacego na celu ocenié
podatnos¢ wegierskiego rynku kapitatowego na szoki ptynace z Polski lub Czech

Zmienna zalezna: ssig,"

Réwnanie wartosci oczekiwanej

Réwnanie wariancji

Zmienna Oszacowanie Sep Zmienna Oszacowanie Dep
standardowy standardowy

cons 1,89 1,62 cons 191,26 96,16
ssig!™ 0,39 0,02 (em} 0,08 0,02
ssig” 0,07 0,02 ' 087 0,04

ssig!d, 0,12 0,03 Liczba stopni swobody rozktadu t-studenta

Oszacowanie Btad standardowy
7,51 1,41

Tabela 3.6. Oszacowania parametrow modelu GARCH(1,1) majacego na celu ocenié
podatnosc¢ czeskiego rynku kapitatowego na szoki ptynace z Polski lub Wegier

Zmienna zalezna: ssig,”

Réwnanie wartosci oczekiwanej

Réwnanie wariancji

Zmienna Oszacowanie sep Zmienna Oszacowanie sey
standardowy standardowy
cons 9,14 2,06 cons 385,02 133,95
ssig/” 0,08 0,04 (em} 0,14 0,03
ssigh™ 0,20 0,03 h" 0,83 0,03
ssigd, 0,26 0,07 Liczba stopni swobody rozktadu t-studenta
Oszacowanie Btad standardowy
5,21 0,70
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Zmienna ssig”™d, nie zostata uwzgledniona, poniewaz okazata sie nieistotna sta-
tystycznie. Dlatego tez nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej, wedtug ktérej
wybuch globalnego kryzysu finansowego nie ma wptywu na site mechanizmu transmisji
szokow z polskiego rynku kapitatowego na rynek czeski. Istotnie dodatni jest natomiast
parametr przy zmiennej ssig/"d,, co oznacza, ze podczas globalnego kryzysu na $wiato-
wych rynkach finansowych na praski rynek kapitatowy bardziej — w poréwnaniu z okre-
sem poprzedzajacym wybuch kryzysu finansowego — oddziatywata sytuacja na gietdzie
budapesztenskiej. Po zweryfikowaniu hipotezy (3.21) wartos¢ statystyki testu ilorazu wia-
rygodnosci wyniosta LR = 88,32, tym samym nalezy odrzuci¢ hipoteze zerowa méwigca
o braku podatnosci praskiego rynku kapitatowego na negatywne szoki ptynace z innych
rynkéw kapitatowych regionu. Tabela 3.7 reasumuje wyniki estymacji zawarte w tabelach
3.4-3.6 pod katem podatnosci lub odpornosci na negatywne szoki ptyngce z pozostatych
krajow. Jak widac z tabeli 3.7, rynkiem kapitatowym, ktéry w najwiekszym stopniu wptywa
na rynki kapitatowe pozostatych krajéw regionu, jest rynek wegierski. Nie ma natomiast
problemu zarazania ze strony czeskiego rynku kapitatowego. Zaréwno Polski, jak i wegier-
ski rynek kapitatowy sg odporne na negatywne szoki ptyngce ze strony czeskiego rynku
kapitatowego.

Tabela 3.7. Podatnos¢ rynkéw kapitatowych na szoki ptynace z pozostatych krajow

regionu
Rynek kapitatowy
Polski Wegierski Czeski
Szoki ptynace z:
Polski X podatny odporny
Wegier Podatny X podatny
Czech Odporny odporny X

3.6. Zastosowanie modelu tobitowego z efektem ARCH do badania
efektu zarazania

Zgodnie z wynikami badan empirycznych przeprowadzonych w poprzednich pod-
rozdziatach Wegry s3 najgrozniejszym zrédtem zarazania. Nalezy jednak pamietac, ze glo-
balny kryzys Swiatowy nie rozpoczat sie ani w Polsce, ani w Czechach, ani na Wegrzech,
tylko byt rezultatem niekorzystnych tendencji na rynkach finansowych w krajach duzo bar-
dziej rozwinietych. Aby moc analizowac kryzys finansowy bardziej kompleksowo i odpo-
wiedziec na pytania dotyczace transmisji szokow na swiatowych rynkach finansowych, nie
nalezy zamykac sie na grupie skfadajacej sie z trzech rynkéw, tylko warto skupic sie na trans-
misji szokéw ze strony rynkéw kapitatowych krajéw bardziej rozwinietych niz kraje Europy
Srodkowo-Wschodniej. Na sytuacje na rynkach finansowych Polski, Czech i Wegier wyraz-
nie oddziatuje sytuacja na rynkach finansowych w rozwinietych krajach Unii Europejskiej.
Dlatego tez nalezatoby sprobowad odpowiedzie¢ na pytanie, czy zatamanie na niemieckiej
gietdzie nie przetozyto sie na pogorszenie sytuacji na rynkach kapitatowych Polski, Czech
czy Wegier. Ponadto zgodnie z rozwazaniami z pierwszego rozdziatu niniejszego opraco-
wania za gtéwne zrédfo napiec¢ w gospodarce swiatowej nalezy bezwzglednie uznac Stany
Zjednoczone. Dlatego znalezienie powigzan pomiedzy gietdg amerykanskg a niemiecka
w okresie poprzedzajacym kryzys oraz podczas kryzysu swiatowego, a nastepnie zbadanie,
czy kryzys w Niemczech rozprzestrzenit sie na kraje Europy Srodkowo-Wschodniej, wydaje
sie by¢ uzasadnionym kierunkiem badania.

Aby zweryfikowad hipoteze dotyczaca transmisji negatywnych szokéw ze Stanéw
Zjednoczonych do Niemiec, przeanalizujmy ksztattowanie sie gtéwnych indekséw gietdo-
wych odpowiednich krajéw tzn. Dow Jones w przypadku Stanéw Zjednoczonych oraz DAX
w przypadku Niemiec. Wykres 3.8 przedstawia ksztattowanie sie standaryzowanych indek-
sow gietdowych od poczatku stycznia 2000 r. do korca marca 2010 r. Podobnie jak to byto
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w przypadku Polski, Czech i Wegier standaryzowane indeksy gietdowe dla Niemiec oraz
dla Stanéw Zjednoczonych byty obliczane za pomocg wzoru (3.15).

Wykres 3.8. Wartosci standaryzowanych indekséw gietdowych dla Niemiec oraz
Stanéw Zjednoczonych od stycznia 2000 r. do marca 2010 r.

Standaryzowane indeksy gietldowe
dla Niemiec i USA

(-

Indheksy
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Jak wynika z wykresu 3.8 kierunki zmian indekséw gietdowych Niemiec i Stanéw
Zjednoczonych pokrywaty sie przez wiekszos¢ analizowanego okresu. Jednak pod koniec
2006 r. zdecydowanie wzrosta wspdtzaleznos¢ obydwu indekséw gietdowych i korela-
cja pomiedzy indeksami w okresie kryzysu finansowego byta szczegdlnie duza. Z analizy
wykresu 4.8 mozna wywnioskowad, ze Stany Zjednoczone sa krajem zarazajacym, nato-
miast Niemcy sg krajem zarazanym. Aby jednak sprawdzi¢ empirycznie, ktéry z dwdch
krajow jest krajem zarazajacym, zdefiniujmy regute, zgodnie z ktérg znajdowany jest kraj
zarazajacy. Tabela 3.1 zawiera wykaz dni, dla ktérych stopa zwrotu z indeksu gietdowego
odpowiednio Polski, Czech i Wegier byta wysoce ujemna. Wydaje sie jednak, ze identyfi-
kacja okresow zataman na rynkach finansowych powinna uwzglednia¢ ksztattowanie sie
wielkosci uwzgledniajgcej stopy zwrotu z kilku ostatnich okreséw. Dla & = Niemcy ,USA4,
zgodnie z ideg zaproponowang przez Hashimoto i Ito (2002), jest definiowana nastepujaca
wielkos¢:

wsig! = 0,5sig! +0,25sig) | +0,125sig), +0,125sig] ., (3.25)
gdzie:
IG"
- h 1
sig" =1In
. (,th )

Tabela 3.8 informuje, w ktérych dniach wielko$¢ okreslona wzorem (3.25) byta o co
najmniej 3 odchylenia standardowe nizsza od swojej sredniej wartosci. W tych wtasnie
dniach mozemy moéwic¢ o gwattownym zatamaniu na rynku kapitatowym.

Tabela 3.8. Dni, w ktérych wazona stopa zwrotu z indeksu giefdowego (3.25)
byta o ponad 3 odchylenia standardowe nizsza od swojej sredniej wartosci
w przypadku USA i Niemiec

Rok USA Niemcy

2000 17.04, 13.10

2001 13.03, 17.09, 09.18, 09.20 17.09, 20.09, 21.09

2002 22.07, 23.07, 06.08, 09.04, 16.07, 23.07, 24.07, 06.08, 04.09, 20.09, 24.09, 30.12

2003 13.03

2008 18.09, 30.09, 08.10, 09.10, 10.10, 13.10, 16.10, 23.10, | 22.01, 08.10, 09.10, 10.10, 16.10, 24.10, 27.10, 20.11,
27.10, 28.10, 07.11, 13.11, 20.11, 21.11, 02.12 02.12

2009 03.03, 06.03 15.01
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Znaczace spadki indeksow gietdowych miaty miejsce na poczatku 2000 r., a takze
w okresie ostatniego globalnego kryzysu finansowego. Z wyjatkiem bardzo niskiej war-
tosci zmiennej (3.25) w Niemczech 22 stycznia 2008 r., nalezy wnioskowa¢, ze seria
bardzo niskich wartosci indeksu (3.25) rozpoczeta sie we wrzesniu 2008 r. w Stanach
Zjednoczonych. Obserwacja ta utwierdza tylko w przekonaniu, ze to Stany Zjednoczone
byty pierwotnym Zrédtem kryzysu.

W celu wyjasnienia mechanizmu transmisji negatywnych szokéw z amerykanskiego
rynku kapitatowego na rynek niemiecki proponujemy wykorzysta¢ model frykcyjny, ktory
jest rozszerzeniem modelu tobitowego. Model frykcyjny, uwzgledniajgcy efekt ARCH,
zostat wykorzystany do modelowania efektu zarazania dla regionu Azji Potudniowo-
Wschodnie] przez Hashimoto i Ito (2004). Zastosowanie modelu frykcyjnego ma poméc
w uwzglednieniu tylko istotnych zmian indeksu gietdowego, natomiast spowodowa¢d
pozbycie sie zmian niewielkich, ktére mogg stanowi¢ szum informacyjny (por. Hashimoto
i lto, 2002, 2004). Zastosowanie modelu frykcyjnego w praktyce polega na przypisaniu
niskim, co do modutu, wartosciom zmiennej wsig;* wartosci 0. Zamiast tego definiuje sie
zmienng nieobserwowalng wsig £, ktérej to wartosci nie obserwuje sie dla zerowych war-
tosci zmiennej wsig ‘. Zatem sg szacowane parametry nastepujgcego modelu frykcyjnego
ze sktadnikiem losowym podlegajgcym schematowi ARCH(p):

o 86" _ . usa
WSIg, " =y +awsig, - + €, (3.26)

wsig®" —b dla wsig? > b,
wsigt =10 dla a<wsigt <b,

wsig®" —a dla wsigt" <a,
&~ N(O’ hr) '

P
h, =B, + E/j/.si/.

7=

W niniejszym badaniu przyjmuje sie, ze b = -a = O,Ss(wsigge'*). Aby znalez¢ oszaco-
wania parametrow réwnania (3.26), nalezy maksymalizowad nastepujaca funkcje wiary-
godnosci:

lnL(aﬂ @y, s By sig (' wig )=

usa

wsigt +a - a, — a,wsig,

B+ S,

= In +

2 .
wsigh <a 2
B+ 2 Bel,

J=1

usa usa

b-a, - awsi a-a, - a,wsi
+ 2 InJo 0 ZAWSIE, | 0 ~ 4 WSIg,
aswiigt <b = 2 =~ )
ﬁo‘*‘E/j,’ez-, ﬁ0+2ﬁjel—j
= =

usa

wsigt +b-a, - a,wsig,

\ Bo +§ﬂjei/
+ E In =1 ) (3.27)

L »
wsigs® >b 2
\/ﬂo + E /37/317/
=

¢
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Dla tych obserwacji, dla ktorych wsig;
jesli wsig =0, to wéwczas e, E<a—&0 —aywsig)';b-a, - aywsig

usa
t

>. Proponowana jest

220, e =wsigt -a, -awsig" natomiast
usa
t

nastepujaca iteracyjna procedura estymacji parametréw modelu (3.27):

1

Na poczatku losowany jest T-elementowy szereg wartosci z rozktadu jednostaj-
nego na przedziale (a,b). Szereg ten oznaczany jest poprzez z,,z},...,z} . Indeks
gorny definiuje numer iteracji, natomiast indeks dolny definiuje numer obserwaciji.

Nastepnie szacowane sg parametry modelu (3.27) metoda najwiekszej wiary-
godnosci przy zastosowaniu algorytmu numerycznego Newtona-Raphsona. Jesli
wsigf=0, to wdwczas w miejsce e, przyjmuje sie wielko$¢ z, - a,— a,wsig,"™

OlszalconaniaN parametréw uzyskane na tym etapie oznaczmy poprzez

RN NN Nastepnie obliczamy oszacowanie funkgcji wiarygodnosci
i oznaczamy je poprzez [ .

Po znalezieniu oszacowan generowane sg wartosci szerequ z;,z3,...,z;. Fakt,
ze zmienna x jest generowana z rozktadu normalnego o wartosci oczekiwa-
nej pl oraz wariancji p2 obustronnie ucietego w punktach ul i 42 oznaczmy
poprzez x = RNDN(pl, p2,ul,u2) . Wéwczas sposéb uzyskiwania wartosci szere-
qu z;,22,...,z; definiuje zaleznos¢:

wsig gdy wsig =0,

RNDN(&?; + ﬁllwsigl”‘”,ﬁg,a,b) gdy wsigf =0,

dla 7=2,...T

4)

5)

wsig £ gdy wsigi =0,

~1

~ &=
RNDN(&& + & wsig!™, By + 2 B (z,_/. - dy - wsig!™ ),a,b gdy wsigf = 0.
=

Nastepnie szacowane sg parametry modelu (3.27) metoda najwiekszej wiary-
godnosci przy zastosowaniu algorytmu numerycznego Newtona-Raphsona.
W migjsce e, przyjmowana jest wielko$¢ z; - a, - a,wsig!** . Oszacowania para-
metréw uzyskane na tym etapie oznaczamy poprzez &,a:, B, ... ,/J’Nj.NPotem
obliczamy oszacowanie funkcji wiarygodnosci i oznaczamy je poprzez [ >. Jedli
1% >1", to wéwczas w sposéb analogiczny jak opisano w kroku trzecim, sg znaj-
dowane wartosci szeregu zf,zj,... ,z;, co prowadzi do oszacowania parametrow
modelu metodg najwiekszej wiarygodnosci. Jedli natomiast 7> <7, to wéwczas
po raz kolejny sa wyznaczane wartosci szerequ z;,z3,...,z; i po raz kolejny uzy-
skuje sie wartos¢ funkcji wiarygodnosci 1% Dalsze postepowanie (obliczanie
wartosci szeregu z;,z3, ...,z; lub obliczanie wartosci szerequ z; ,z3,...,z;) zalezy
od tego, czy [ > > 1", czymoze 1> <1

Procedura iteracyjna kontynuowana jest az wartosci funkcji wiarygodnosci nie
daje sie poprawic¢ w 5 kolejnych losowaniach.

Tabela 3.9 przedstawia rezultaty oszacowania parametréw modelu (3.27), zgodnie
z zaproponowanym powyzej algorytmem. Jak wida¢ z powyzszych rezultatéw, pomiedzy

rynkami
szokow.

kapitatowymi w Niemczech oraz w Stanach Zjednoczonych doszto do transmisji
Warto zauwazy¢, ze oszacowanie parametru informujacego o sile mechanizmu

transmisji szokow jest bliskie jednosci. Nie ma jednak potrzeby naktadania restrykgji (wspo-
mniany parametr réwny 1), ktéra gwarantuje globalng stabilnos¢ wedtug prawdopodo-
bienstwa (por. Grabowski i Welfe, 2010). Powodem jest to, ze stopy zwrotu sg zmiennymi
stacjonarnymi, a model frykcyjny nie uwzglednia niewielkich zmian zmiennej zaleznej, zas
parametry nie sg szacowane w dtugim okresie tylko w stosunkowo krétkim okresie obej-
mujgcym kryzys finansowy.
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Tabela 3.9. Oszacowania parametréw modelu frykcyjnego z efektem ARCH

badajacego mechanizm transmisji szokéw ze Stanéw Zjednoczonych do Niemiec

Parametr Oszacowanie Bfad standardowy
o -0,00013 0,00033
oy 0,932 0,022
bo 1,83*10°(-5) 2,86*10"(-6)
B 0,172 0,076
b 0,256 0,076
B 0,261 0,093

W podobny sposéb szacowano parametry modelu wyjasniajgcego mechanizm trans-

misji szokéw z Niemiec do Polski, Wegier i Czech. Tabele 3.10-3.12 przedstawiajg wyniki
badania mechanizmu transmisji szokéw z Niemiec odpowiednio do Wegier, Polski i Czech
za pomocg modelu frykcyjnego z efektem ARCH. Badania dotyczace mechanizmu trans-
misji szokéw z Niemiec do krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej obejmuja okres od 27
listopada 2007 r. do 16 marca 2009 r., kiedy to dla kazdego z czterech krajéw dtugie serie
ujemnych wartosci zmiennej (3.25) byty przerywane krétkimi okresami dodatnich wartosci
tej zmiennej.

Wyniki zawarte w tabelach 3.10-3.12 pokazuja, ze — sposréd trzech analizowa-
nych gospodarek Europy $rodkowo-Wschodniej — to Wegry okazaty sie krajem najbardziej
podatnym na szoki ptynace z niemieckiego rynku finansowego. Z kolei najmniej podatne
na negatywne szoki ptynace ze strony Niemiec okazaty sie Czechy. Takie przyporzadko-
wanie zapewne wynika z tego, ze to czynniki zewnetrzne powodowaty niestabilnos¢ na
wegierskim rynku finansowym. Wegry jako kraj najbardziej zarazany z Niemiec, a wczesniej
ze Standw Zjednoczonych, miaty najwiekszy potencjat, aby méc zarazac inne kraje. Czechy
okazuja sie by¢ krajem mniej podatnym na szoki zewnetrzne od Polski. Nie jest to jednak
kwestia stabszego zintegrowania Czech ze strefg euro, a raczej tego, ze w latach poprze-
dzajacych kryzys finansowy Czechy rozwijaty sie dynamiczniej od Polski i byty zapewne
postrzegane jako kraj o nizszym poziomie ryzyka. Dlatego tez w obliczu masowej ucieczki
kapitatu byt on wczesniej wycofywany z kraju gorzej ocenianego przez agencje ratingowe,
czyli z Polski.

Tabela 3.10. Oszacowania parametrow modelu frykcyjnego z efektem ARCH
badajacego mechanizm transmisji szokéw z Niemiec do Polski

Parametr Oszacowanie Bfad standardowy
a -0,00067 0,00050
a 0,791 0,023
Bo 3,310 (-5) 4,03*10(-6)
B 0,485 0,111
i 0,119 0,064
B 0,101 0,045

Tabela 3.11. Oszacowania parametréw modelu frykcyjnego z efektem ARCH

badajgcego mechanizm transmisji szokéw z Niemiec na Wegry

Parametr Oszacowanie Btad standardowy
a -0,00071 0,00045
a 0,812 0,025
Bo 3,55*107(-5) 4,92*10(-6)
b 0,240 0,080
b 0,448 0,098
B 0,147 0,077
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Tabela 3.12. Oszacowania parametréw modelu frykcyjnego z efektem ARCH
badajgcego mechanizm transmisji szokéw z Niemiec do Czech

Parametr Oszacowanie Bfad standardowy
o -0,00044 0,00045
o 0,608 0,031
bo 3,33*10"(-5) 7,31*10"(-6)
b 0,514 0,103
b 0,169 0,065
By 0,390 0,076
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Nieodpowiednia polityka w zakresie nadzoru finansowego w Stanach Zjednoczonych
i zafamanie na rynku kredytéw hipotecznych doprowadzity do powaznych probleméw na
rynkach finansowych w USA i zatamania gféwnego indeksu gietdowego tego kraju (Dow
Jones). tatwo byto przewidzie¢, ze sytuacja w najwiekszej gospodarce swiata odbije sie na
gospodarkach innych panstw. Dlatego tez po zatamaniu na rynkach finansowych w Stanach
Zjednoczonych nastgpita transmisja szokéw z tego kraju do innych krajow $wiata. W pierw-
szej kolejnosci transmisja negatywnych szokéw dotkneta kraje wysoko rozwiniete, bowiem
to one sg najwiekszymi partnerami handlowymi Stanéw Zjednoczonych, a ich rynki finan-
sowe s3 najpetniej zintegrowane z rynkiem amerykanskim. Analiza wspétbieznosci $ciezek
indekséw gietdowych DAX i Dow Jones, a takze wyniki badania empirycznego wskazujg
na duze powigzania pomiedzy amerykanska a niemieckg gietda. Powigzania te okazaty sie
szczegdlnie silne w okresie kryzysu finansowego, kiedy to nastgpifa transmisja negatywne-
go szoku z USA do Niemiec.

Ze wzgledu na przynaleznos¢ do UE Polski, Czech i Wegier ich gtéwnymi partne-
rami handlowymi sg kraje strefy euro. Tym samym powigzania rynkéw polskiego, cze-
skiego i wegierskiego z rynkiem niemieckim (najwiekszym rynkiem strefy euro) sg bardzo
duze. Dlatego tez nie dziwi, ze negatywne szoki, ktére przeniknety do Niemiec ze Stanéw
Zjednoczonych, nastepnie zostaty przeniesione do krajéw Europy Srodkowo-Wschodniej,
takich jak Polska, Czechy, Wegry. Trzeba jednak pamieta¢, ze kryzys finansowy w Europie
Zachodniej najmocniej odcisnat swoje pietno na wegierskim rynku finansowym, podczas
gdy czeski rynek finansowy ucierpiat najmniej. Z kolei Polska, mimo zdrowych fundamen-
téw makroekonomicznych, byta na poczatku traktowana jako kraj, w ktérym inwestowanie
wigze sie z wiekszym ryzykiem niz w Czechach, dlatego tez transmisja negatywnych szo-
kow do Polski byta silniejsza.

Analiza transmisji szokdw wewnatrz grupy trzech analizowanych krajéw wskazuje na
Wegry jako kraj najbardziej zarazajacy kryzysem finansowym, natomiast Czechy okazuja
sie krajem najmniej zarazajgcym. Nie mozna jednak stwierdzi¢, ze zaktécenia na polskim
i czeskim rynku finansowym wynikaty bezposrednio z problemdw na rynku wegierskim.
Nalezy jednak podkresli¢, ze w momencie wybuchu swiatowego kryzysu finansowego
Wegry (sposréd trzech badanych krajow) cechowata najgorsza sytuacja makroekonomicz-
na. Dlatego tez prawdopodobnie kraj ten okazat sie najbardziej podatny na szoki ptynace
z Europy Zachodniej.

Wydaje sie, ze obecnie — w obliczu prawie petnej liberalizacji przeptywéw finanso-
wych i bardzo silnej integracji rynkéw finansowych — unikniecie skutkéw kryzysu global-
nego jest niemozliwe. Jednak przypadek trzech krajéw pokazuje, ze site oddziatywania
szokdw mozna zmniejszy¢, jesli kondycja gospodarki jest dobra. Chodzi tu jednak raczej
o diugofalowa kondycje gospodarki niz krétkotrwate pozytywne tendencje. Analiza zak{o-
cen na polskim rynku walutowym wskazuje na wspdtbieznosc Sciezek wskaznika presji ryn-
kowej dla Czech, Polski i Wegier, szczegdlnie podczas kryzysu globalnego. Sytuacja na
polskim rynku walutowym byta w duzym stopniu uzalezniona od sytuacji na warszawskiej
Gietdzie Papieréw Wartosciowych. Wyniki badania empirycznego wskazujg na to, ze zata-
manie sie jednego z gtéwnych indekséw gietdowych wyprzedzito zatamanie na polskim
rynku walutowym. Transmisja szokdéw z rynku kapitatowego na rynek walutowy byta silna.
Jednoczes$nie do waznych czynnikéw determinujacych kryzys walutowy, uwzglednionych
w jedno- i wieloréwnaniowym modelu wczesnego ostrzegania przed kryzysem waluto-
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wym, nalezy zaliczy¢ dysparytet indeksdéw ryzyka CDS, a takze zmienne zwigzane z bilan-
sem pfatniczym (relacja cen eksportu do cen importu i saldo bilansu handlowego). Mozna
whnioskowad, ze znaczaca skala niestabilnosci na polskim rynku walutowym podczas
Swiatowego kryzysu byta powigzana z wczesniejszym przewartosciowaniem ztotego, co
musiato mie¢ wptyw na ostabienie polskiej konkurencyjnosci i gorsze wyniki bilansu han-
dlowego. Jednoczednie uzyskane w procesie estymacji parametréw modelu Qual-VECM
istotne sprzezenie zwrotne pomiedzy kryzysem walutowym a saldem bilansu handlowego
oznacza, ze wstrzasy zwigzane z kryzysem walutowym miaty réwniez swoje dobroczynne
dziatanie — poprawity konkurencyjnos¢ polskiej gospodarki, polepszyty wyniki w bilansie
handlowym. W dobie kryzysu na rynkach swiatowych byto to korzystne dla realnej sfery
gospodarki i sprawito, ze Polska jako jedyny kraj z Europy wykazywata dodatnie tempo
wzrostu PKB (por. Welfe i Florczak, 2010).
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Autorzy prezentowali wstepne wyniki niniejszego raportu podczas seminarium
Instytutu Ekonomicznego Narodowego Banku Polskiego w dniu 30 listopada 2010 r.
W trakcie tego seminarium autorzy uzyskali cenne uwagi, za ktére pragng podziekowad
Panom Profesorom: Ryszardowi Kokoszczynskiemu i Mateuszowi Pipieniowi oraz Pana
Doktorowi Dobromitowi Serwie, a takze wszystkim pozostatym uczestnikom seminarium,
ktorych nazwisk nie sposdb wymienié. Ich cenne uwagi zostaty przez autoréw uwzglednio-
ne w ostatecznej wersji projektu. Autorzy zastosowali sie do zmian, ktére zostaty zasugero-
wane w recenzji poprzedniej wersji raportu przez profesoréw Ryszarda Kokoszczynskiego,
Mateusza Pipienia oraz Andrzeja Stawinskiego. Cenne uwagi i propozycje modyfikacji
wskazane przez wyzej wymienionych recenzentéw ulepszyty projekt.

Autorzy pragng tez podziekowac za pomoc w uzyskaniu danych empirycznych
wykorzystywanych w badaniu Pani Marcie Beker z Uczelni tazarskiego. Autorzy s3 takze
wdzieczni Komitetowi Badan Ekonomicznych Narodowego Banku Polskiego. Wytypowanie
projektu ,Podatnos¢ polskich rynkéw finansowych na niestabilnosci wewnetrzne
i zewnetrzne” byto inspiracjg do ciekawych badan nad mechanizmem transmisji szokéw
w Europie $rodkowo-Wschodniej.

Wspdtautor niniejszego raportu mgr Wojciech Grabowski sktada wyrazy wdziecz-
nosci Panu Profesorowi Aleksandrowi Welfemu, promotorowi rozprawy doktorskiej pt.
.Testowanie stacjonarnosci i analiza kointegracji w modelach wielomianowych”, ktérej
fragment dotyczacy zastosowania zmiennych dyskretnego wyboru w modelach wcze-
snego ostrzegania przed kryzysem walutowym jest czescig niniejszego raportu. Pomoc
Promotora umozliwita wspotautorowi udoskonalenie swojego wktadu do niniejszego
raportu.
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