Rozdzial 2
Zroznicowanie koniunktury.
Metody wnioskowania statystycznego

W niniejszym rozdziale przedstawimy typowe metody wnioskowania statystycznego,
ktére mozna zastosowaé do analizy wynikéw ankietowych badan koniunktury.
Uwzglednimy potrzebe badain zréznicowania struktury odpowiedzi miedzy
poszczegdlinymi pytaniami, wewnatrz pewnych grup pytan, mi¢dzy poszczegbinymi
grupami przedsigbiorstw (przekrojami) oraz wewnatrz wybranych przekrojow.
Wskazemy mozliwosci analizy zréznicowania w czasie, czyli po prostu badania
dynamiki, takze dla sald odpowiedzi (r6znic migdzy frakcja "wzrost" a frakcja "spadek™).
Podkoniec zajmiemy si¢ bayesowskaanalizqunikéw badan koniunktury stosowana na
razie w elementarny sposdb do podstawowych zagadnien estymacji i testowania, Do
wnioskowania wykorzystamy dane pochodzace z badan koniunktury w budownictwie,
prowadzonych przez Instytut Rozwoju Gospodarczego SGH od roku 1994,

2.1. Badanie zréznicowania struktury odpowiedzi na
pytania ankietowe'

2.1.1. Podstawy probabilistyczne analizy wynikéw badar koniunktury

Wyniki badaf ankietowych bgdacych podstawa analizy koniuktury gospodarczej
mozna interpretowa nastgpujaco: kazda odpowiedz na dane pytanie to wynik
do$wiadczenia losowego o trzech mozliwych wynikach: "wzrost", "brak zmian" i
"spadek”. Do$wiadczenie jest powtarzane tyle razy, ile wynosi liczba odpowiedzi.
Schematowi temu odpowiada znany w rachunku prawdopodobienstwa rozklad
wielomianowy. Okre§la si¢ go nastgpujaco: dokonuje si¢ # doswiadczen (obserwaciji) o
mozliwych wynikach 1,2,...,s. Poszezegdlne wyniki zachodza z prawdopodobiefistwami p,, p,..., p,

' Niniejszy paragraf stanowi rozwiniecie trzeciego rozdzialu opracowania
Podgorskiej, Meczarskiego i Kowalczyk (1994). Stamtad tez zaczerpnigto przytaczane
dane i wyniki dotyczace 1994 roku.




(odpowiednio). Niech X=(X,X,,...,X) bedzie s-wymiarowa zmienng losowa, ktérej
wspotizedna X; oznacza liczbg wynikow i wérdd n doswiadezen, Wtedy funkcja
prawdopodobieristwa takiego wektora losowego ma postaé

x x,
PX, =x,,., X, =% ) = P D @.1)
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gdzie x, +x,+...+x_=n, Mamy do czynienia z uogdinieniem bardzo powszechnie znanego
rozktadu dwumianowego, odpowiadajacego przypadkowi s = 2. Wartosci oczekiwane
wspohrzednych zmiennej losowej o rozkiadzie wielomianowym maja postad
EX,=np,
wariancje wyrazajq si¢ wzorem
DX,=np,(1-p) 2.3)

a kowariancje dwoch réznych wspélrzednych maja postaé
Cav(/Yp)(j): "”P,Py i#. (24)

2.1.2. Podstawowe zasady estymacji

Przypusémy, ze obserwuje si¢ wartosci wektora losowego o rozkladzie
wielomianowym. Jak wiadomo (Lehmann, 1991) statystyka s-wymiarowa (X K X,)
Jjest statystykq dostateczna. Oznacza to, ze zawiera ona cala informacje¢ konieczng do
konstruowania jakichkolwiek procedur wnioskowania statystycznego o
prawdopodobieistwach (p,,p,,...,p,). Poniewaz(X,X,,..., X)) jest rowniez tak zwang
statystyka zupeina (Lehmann, 1991), to

pPi=— 2.5)

jest estymatorem nieobcigzonym parametru p; o jednostajnie (na calej przestrzeni
wartosci parametréw) minimalnej wariancji. Dla oszacowania wariancji 1 kowariancji
potrzebujemy oszacowania wyrazenia p,p;. Okazuje sig, ze

¥ n(n-1)

p

jest estymatorem nicobcigzonym o minimalnej wariancji dla p.p; (Lehmann, 1991). 83
to estymatory zgodne, to znaczy ich warto$ci daza do prawdziwych wartosci parametréw,
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gdy r-—=. Konstrukcja estymatora metoda najwigkszej wiarogodnoéei daje ten sam
wynik,

Rozpatrzmy teraz zastosowanie przedstawionej teorii do wynikdw badan koniunktury
w budownictwie. W I kwartale 1994 roku na pytanie 1 (o zmiany wielkosci produkcji)
udzielono #=822 odpowiedzi. Kazda odpowiedZ jest realizacja doswiadczenia
wielomianowego, gdzie liczba klas (mozliwych wynikdw) wynosi s=3, czyli
doswiadczenia tréjmianowego. Udzielono X=115 odpowiedzi "wzrost", X,=202
odpowiedzi "bez zmian" i X;=505 odpowiedzi "spadek". Wobec tego oszacowania
prawdopodobieistw wynikéw dodwiadczefi tréjmianowych wynoszy
p,=0,14, p,-0,246, p,=0,614, zgodnie z podanymi zasadami estymacji nieobcigzonej
lub z metoda najwickszej wiarogodnosci.

Doktadny rozktad estymatora uzyskanego metoda moment6éw fub metoda najwiekszej
wiarogodnosci, bedacego rownoczes$nie estymatorem nieobcigzonym o jednostajnic

X
minimalnej wariancji, czyli p ,=-—f, jest rozkladem skiadowej wektora losowego
n

wiclomianowego pomnozZonego przez -{ Uzyteczniejszy jest rozklad asymptotyczny
n

uzyskany na podstawie centralnego twierdzenia granicznego. Wéwczas dla duzego n

(1-p.
mozna przyjaé rozkiad g, jako normalny o wartosci oczekiwanej p,i wariancji M .
n

Moze on byé wykorzystany do konstruowania pewnych testéw, a rowniez przedzialow
ufnosci. Warunkiem postugiwania si¢ rozkladem normalnym jest dostateczna liczno§c¢
proby: przyjmuje sig, Ze powinna zachodzi¢ nieréwnosé¢ n230.

2.1.3.Testowanie hipotez statystycznych dotyczacych zréznicowania
wynikéw

Przedstawimy teraz metody weryfikacji hipotez statystycznych dotyczacych
zréznicowania wynikow badan koniunktury. Weryfikowana hipoteza zerowa wyraza
stwierdzenie o braku zréznicowania. Jej odrzucenie oznacza, ze z danych wynikajg
istotne réznice poréwnywanych rezultatéw badad. W przeciwnym przypadku
stwicrdzamy, ze danc nie dajg podstaw do odrzucenia hipotezy o istnieniu istotnych
réznic badanych wynikéw. Konkretne typy réznic omawiamy ponizej.




Test istotnosci (test hipotezy prostej). Sprawdzamy, czy frakcje p, i =1,2,...;s,
odpowiedzi typu / na wybrane pytanie w wybranej grupie przedsigbiorstw sg istotnie
rézne od ustalonych liczb p/, to znaczy czy struktura odpowiedzi na badane pytanie w
badanym przekroju (grupie badanych przedsigbiorstw) jest istotnie rozna od tej opisanej
przez wektor o wspdirzednych p?, i =1,2,...,s. Liczby te moga byé wartosciami z
porownywanego okresu z przesztosci lub moga odnosi¢ si¢ do innego pytania czy tez
innego przekroju . Weryfikujemy wigc nastepujaca hipotezg zerowg prosta dla wektora
o wspolrzednych p,:

Hyp=p)s i=1,..s. @2.7)

Statystyke testu zaproponowat K. Pearson w 1900 r. (zob. Rao, 1982):

zzi (Xi_"p'p)z_ (2.8)

Ma ona asymptotyczny rozklad %* o s-1 stopniach swobody. Przyblizenie to mozna
wykorzystywaé w praktyce, gdy np,.ozs, i=1,...,s. Duze wartodci statystyki testu
przemawiaja przeciw hipotezie zerowej, zatem obszar krytyczny testu na poziomie
istotnosci o. ma postaé

K={y=x: xe (. (@), =)} @9)

gdzie xf_,(a) jest kwantylem rzedu 1-o rozlkiadu %> o s-1 stopniach swobody
(wartoscig krytyczng na poziomie o). W niniejszych badaniach przydatne sa nastgpujace
wartosci krytyczne xi(a) na poziomie o rozktadu §? o & stopniach swobody:

Tablica 2.1. Wartosci krytyczne rozkiadu chi-kwadrat

() a=0,05 0=0,01 a=0,005 0=0,001
=2 5,991 9,210 10,597 13,816
k=6 12,592 16,812 18,548 22,458
k=8 15,507 20,090 21,955 26,125

Zrédio: R. Zielinski, W. Zielinski (1990).

Wréémy do wynikéw badan koniunktury w budownictwie. Na pytanie o wielkosé
produkcji mozliwe s trzy warianty odpowiedzi: I - “zwigkszyla si¢”, II - “bez zmian”,
[II - “zmniejszyta si¢”. Odpowiedzi dotycza sytuacji biezacej i prognozy na przysziosé.



[ i o

Test chi-kwadrat mozna zastosowaé do oceny istotnosci réznic migdzy sytuacjg biezaca
i prognoza. Uzyskano n=822 odpowiedzi, z tego dla wariantu I X, =115, p,=0,14, dla
wariantu II X,=202, §,=0,246, a dla wariantu Ill X,=505, 5,=0,614. Prognoza daia
nastepujace wyniki: p‘? =(,523, ﬁg=0,322, ﬁg=0,155.Statystyka ¥* ma warto$é 1362,6,
zatem hipotezg H, odrzucamy na kazdym praktycznym poziomie istotnosci; prognoza na
nastepny kwartat jest istotnie rézna od stanu w badanym kwartale.

Moc testu §* ma postac

P (xf-l,m(C)>x§_1(a)), (2.10)

gdzie xf.ml,m.(C) jest zmienna losowa o niecentralnym rozktadzie y* o s-1 stopniach
swobody, z parametrem niecentralnoéci C o formie

0y2
P;

2.11)

przy czym p, sa prawdziwymi warto$ciami parametréw (zob. Bickel i Doksum, 1977,
1983). Tablice funkcji mocy testu % i dystrybuant niecentralnych rozkladéw y* podaje
wydawnictwo Selected Tables in Mathematical Statistics, vol.1 (1973) oraz R. i W.
Zielidscy (1990). Dla konkretnych danych obliczenie mocy daje nastgpujacy
przykiadowy rezultat. Niech

Hy: p,=p(=0,133, p,=p; =0,22, p,=p; =0,647, n=300

Wiedy np]0 =40, npzu =66, np3° =194. Przypusémy, ze prawdziwe wartosci wynosza
P,=p,=0,2, p,=0,6. Zatem hipoteza H, jest niezbyt bliska rzeczywistosci. Wowczas
parametr niecentrainoéci jest réwny C=11,56, wobec czego moc testu na poziomie
istotnosci a=0,01 ma postac P(xim(l 1,56)> xi(0,0l))zO,’?, a dla poziomu istotnosci

0,05 wynosi ona P xi,w( 11,56) > x2(0,05)2 ~(0,85. Zatem moc testu jest do$¢ wysoka.
’ Nalezy jeszcze wspomnieé, 2e test skonstruowany na podstawie ilorazu
wiarogodnosci prowadzi do statystyki testu o tym samym rozkltadzie asymptotycznym
os-1 stopniach swobody.

Testy zgodnosci w prébach réwnoleglych. Przypusémy, ze mamy m prob, byé moze
zréznych populacii, o licznosciach n,,...,n,,. W kazdej populacji wystepuje s klas. Chodzi
o sprawdzenie, czy prawdépodobieﬁstwa klas w populacjach sg te same, a zatem czy
mozna uznac, ze wszystkie proby pochodza z tej samej populacji. Jezeli oznaczymy przez
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py prawdopodobienstwo klasy j dla elementéw proby i, to weryfikowana hipoteza

zerowa ma postac ,
Hy: py=..=p,;dlaj=12,..s. ' 2.12)
Przyjmijmy oznaczenia: n _=n, i=1,2,...,m; niech n; oznacza liczbg elementéw klasy j

w probie i, ny.=E n,; - liczbg wszystkich elementéw klasy j w m prébach facznie,
i1

nEy m=y Yy on

-1 =1 i=1 j=1

(2.13)

marozktad 4> o (m-1)(s-1) stopniach swobody. Duze wartosci statystyki przemawiaja
przeciw hipotezie o identycznodei struktury we wszystkich prébach. Warto w trakcie
obliczenr wyodrgbnié te proby, dla ktérych odpowiednie skladniki w statystyce §* s
szczegolnie duze (wigksze od wartosci krytycznej rozktadu o’ o s-1 stopniach swobody)
(Rao, 1982). Wskaze to, ktore konkretnie proby odbiegaja strukturg od tej wspélnej dla
wszystkich. Rozpatrzmy mianowicie, co nastgpuje. W ankiecie Badania koniunktury w
budownictwie wyrbzniono pigé szczegélnie waznych pytan: (1) o zmiany wielkosci
produkeji, (2) o zmiany poziomu zatrudnienia, (3) o zmiany sytuacji finansowej, (4) o
zmiany wielkosci inwestycji, (5) o zmiany ogdlne) sytuacji budownictwa na tle catej
gospodarki. Chodzi o sprawdzenie w drodze weryfikacji odpowiedniej hipotezy
statystycznej, czy struktura odpowiedzi pod wzgledem proporcji “wzrost™, “bez zmian”,
“spadek” moze byé w calej piatce uwazana za identyczna. Zatem mamy 5 prob
(odpowiedzi) z 5 populacji (pytania), o kiérych trzeba powiedzied, czy réznig sig istotnie
pod wzgledem struktury przynaleznoéci wynikdw do klas. Sprawdzamy wiec hipotezg,
czy prawdopodobienistwa odpowiedzi “wzrost”, “bez zmian”, “spadek”sa identyczne dla
wszystkich 5 pytan. Mamy tu m=5, s=3. W ponizszej tabeli podajemy liczby odpowiedzi
na poszczegdlne pytania oraz liczby odpowiedzi poszczegblnych typdw (te same dane,

co poprzednioc).
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T B 2 B T 1 A B s N
(1) o)) 3 “) G)
n,.=822 n,=827 n,=826 n,=597 n =603

wzrost ny, =115 n, =72 ny, =94 n, =69 ny,=33
bz. np=202 ny,=402 n,,=258 n,,=264 n,=297
spadek 1n,=505 n,,=353 5,,=474 n,;=264 ny,=273

Liczby odpowiedzi poszczegdlnych typéw na wszystkie 5 pytan tacznie sq

nastgpujace:

“WZrost”  n, =Ry i, tHg, thy, thg =383,

“bez zmian” n,=n,,+ny, Ty, iy, +n,,=1423,

“spadek”  7,y=H,y Hiyy tHyy 14, +153=1869.

Liczba wszystkich odpowiedzi wynosi n,=3675. Wtedy
¥*=70,29+34,0+19,75+10,6+35,17=169,81.

Poréwnujac wynik z podanymi wartos$ciami krytycznymi rozkfadu xf; wnioskujemy,
ze nie mozna uzna¢ struktury odpowiedzi za wspdlna dla wszystkich pytai, Wszystkie
skiadniki, z wyjatkiem w pewnym stopniu czwartego, maja wartosci znacznie
przekraczajace zwykle stosowane wartosci krytyczne dla rozktadu xi, zatem struktura
odpowiedzi na kazde pytanie rdzni si¢ znacznie od wspélnej, “usrednionej”. Oznacza to
migdzy innymi, ze odpowiedzi na kazde z tych pieciu pytan dotycza istotnie r6znych
aspektdw sytuacji gospodarczej i zadne z tych pytafn nie mogloby by¢ pominigte bez
szkody dla kompletnosci opisu.

Testy hipotez jednostronnych oparte na asymptotycznym rozkladzie normalnym. W
celu testowania hipotezy prostej H: p ,.=p,40 przeciw hipotezie alternatywnej postaci

H:ppp Wb H:p<p/ (2.14)
posluzymy si¢ asymptotycznym rozkladem normalnym. Poniewaz statystyka
X -np,
§ a0 (2.15)

i
Jmpl(1-p))

ma asymptotyczny rozkiad normalny N(0,1), to duze wartosci powyzszej statystyki
przemawiaja przeciw H na korzys¢ H, ,’. Zatem obszar krytyczny bedzie mial postaé

K’={s,.=z: 26(K,_ +m)}, (2.16)




gdzie x, _, jestkwantylem rzedu 1-a standardowego rozkladu normalnego. Mate wartosci
powyZszej statystyki przemawiajg przeciw H na korzys¢ H {' ! Zatemdla drugiej postaci
testu obszar krytyczny ma postaé

K”={S,. =z 76(~o0)K, )}, 2.17)

gdziex jestkwantylem rzedu o standardowego rozkiadu normalnego, czyli x =-«, _, (z
symetrii). Dla hipotez zerowych jednostronnych HO/: p ,spio oraz HOI/: r izp,.o obszary
krytyczne K' i K" pozostaja bez zmiany.

Statystyke S; i jej rozklad asymptotyczny mozna wykonzystaé takze do testowania
hipotezy zerowej prostej przeciw hipotezie H: i p‘.a#p,. , czyli do testu istotnosci réznicy
migdzy p, i pr.o. Wéwezas duze wartosci bezwzgledne statystyki S, przemawiaja przeciw
hipotezie H,. Obszar krytyczny ma postaé

K={S,=2: 26 (-6, )UK, g0 +)),
PIZy czym X, ,=-X, ., czyli
K=S=z: 2>, ).
Konstrukcja testu dwustronnego jest zwigzana z konstrukeja przedziatu ufnosei dla g,

na poziomie 1-o .Przedzial przybiera nastgpujaca forme, wykorzystujaca dla duzych n
przyblizony rozklad normalny i zgodnosé estymatora wariancji p,(1-p)in:

ﬁl(l‘pai) ” ﬁi(l—ﬁi)
-uf2 *‘;“"Pﬁ“l-m .

X
gdzie p,=— jest estymatorem otrzymanym metoda najwigkszej wiarogodnosci.
n

Przydatne sa nastepujace kwantyle standardowego rozkladu normalnego:

Tablica 2.2 Kwantyle rozkladu normalnego

kwantyl o=0,05 o=0,01 0=0,005 o==0,001
L 1,645 2,326 2,576 3,000
Ki-an 1,960 2,576 2,807 3,291

Zrodlo: R. Zielinski, W. Zielifiski (1990).

Na przykiad w omawianej w poprzednich przyktadach ankiecie, w czedei dotyczacej
wynikow [ kwartatu, oszacowano prawdopodobieitstwo odpowiedzi “wzrost” na pytanie
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o zmiang¢ wielko$ci produkcji jako p,=0,14. W drugim kwartale uzyskano X =381
odpowiedzi “wzrost”. Wszystkich odpowiedzi w II kwartale byto n=599. Weryfikujac
hipoteze, ze wielko$¢ p, dla II kwartalu jest rowna p,0 =0,14 ( z I kwartalu) przeciw
hipotezie ztozonej jednostronnej P1>P10 , obliczamy warto$§¢ statystyki S,: §;=27,58.
Poréwnujemy wynik z postacia obszaru krytycznego K’ dla wybranego poziomu
istotnosci o i stad wyciagamy wniosek, ze réznica migdzy frakcja odpowiedzi “wzrost”
w I i w I kwartale jest statystycznie istotna (jest, jak wida¢, zasadnicza). Przedzial
ufnosei dla p, na poziomie 0,95 ma realizacjg w postaci [0,597; 0,675], podczas gdy
estymator metoda, najwigkszej wiarogodnosci p, ma warto$¢ 0,636,

Reasumujac, oméwimy charakter obserwowanych zmian wskaZnikéw koniunktury,
badanych za pomoca metod, ktdre zostaly wyzej opisane.

Analiza zgodnosci struktury odpowiedzi dotyczacych stanu biezacego w I kwartale
1994 i odpowiedzi dotyczacych prognozy na I kwartat dla pyta 1, 3, 71 11 wykazuje,
7e prognozy istotnie réznily si¢ od ocen stanu w I kwartale. Wyjatki zdarzajg si¢
zwlaszcza w przekrojach regionalnych, majqcyéh nieraz za malg liczebniosé, aby
poprawnie stosowaé test >, Istotno$é jest na ogét bardzo wyrazna (wartosci statystyki
testu s duze), czasem jednak wartoéci statystyki nie przekraczaja wartosei krytycznych
dla najnizszych poziomdw istotnodci. Wiedy bezpieczniej jest uznaé réznice za istotne.
Jeden zdecydowany wyjatek to pytanie 3 (o poziom zatrudnienia) i przekrdj 17 (gataz
KGN 37 - projektowanie), z wartoscig statystyki testu réwna 3,107, ktéra oznacza
nieistotnodé rdznicy na typowym poziomie 0,05 (i kazdym mniejszym). Réznice te nie
sq zaskakujace, poniewaz I kwartal (zimowy) jest okresem malej aktywnosci
budownictwa, a [l kwartat - okresem wiosennego ozywienia. Pora roku nie przeszkadza
natomiast dziatalnodci projektowej.

Rozpatrzmy jeszcze zgodno$é struktury opinii dotyczacych wielkosci produkcji (1),
poziomu zatrudnienia (3), sytuacji finansowej (7), nakiadéw inwestycyjnych (11) i
sytuacji gospodarczej (13). Wyniki obliczen dla I i Il kwartalu 1994 roku wskazuja, ze
struktury odpowiedzi na te pytania nie mozna uzna¢ za zgodna. Obliczone wartosci
statystyki ¢ znacznie przewyzszajg praktycznie stosowane wartodei krytyczne dla
rozktadu xﬁ Inaczej jest w przekrojach malo liczebnych, w ktorych test moze nie byé w
stanie odréznié struktury z powodu niedostatku danych. Wyjatek stanowi przekréj nr 21
(region potnocny), gdzie warto$¢ statystyki jest na tyle umiarkowana, ze réznice mogltyby
by¢ uznane za nieistotne przy niskim poziomie istotnoéci 0,001, oraz przekréj 26 (region
potudniowo-wschodni), gdzie w I kwartale strukturg opinii nalezaloby uznaé za zgodna.
Dla badar zgodnoscei struktury odpowiedzi na cztery sposréd podanej piatki pytas mozna




zaobserwowal wyrazniej, ze wyzsze wartosci krytyczne, dajace w wyniku stwierdzenie
istotno$ci rdznic, pojawiaja si¢ w przekrojach o wielkiej liczebnosci, ktérych elementy
(to znaczy przedsigbiorstwa) sg mocniej zréznicowane. Bardziej specyficzne i
jednorodne, mniej liczne przekroje czesciej daja wyniki interpretowane jako nieistotnosé
lub przynajmniej nic tak ogromne zréznicowanie. Przyczyny moga byé tez po czgsci
czysto statystyczne: proba o niewiclkiej liczebnosci niesie mniej informacji stuzacych
do wykrycia réznic.

Analiza zgodnosci struktury odpowiedzi dotyczacych stanu biezacego w Il kwartale
1997 i odpowiedzi dotyczacych prognozy na IV kwartal dla pytan 1, 3, 71 11 wykazuje,
ze prognozy réznily sig¢ od ocen stanu w Il kwartale w stopniu nie zawsze wysokim, a
czasem nieistotnie. Wysoka byla istotno$¢ réznic stanu i prognozy zmian wielkosci
produkcji (pytanie 1), z wyjatkiem niektorych przekrojow regionalnych. Tutaj znowu
musimy zwréci¢ uwage na sezonowe obnizenie aktywnosci pod koniec IV kwartatu. Dla
pytania 3 (o poziom zatrudnienia) nieistotnos¢ byla dos¢ czgsta, nawet dla licznego
przekroju 3 - sektor publiczny (zatem przedsiebiorstwa z tego sektora mniej chetnie
redukuja liczbe pracownikéw), przechodzac nawet w niemal catkowity brak
zréznicowania. Dla pytan 7 i 11 wyniki mozna nazwaé posrednimi.

2.2. Dynamika sald

2.2.1. Wstep i przykiad

Wiadomo (zob. Podgorska, Adamowicz, Meczarski, 1996), ze salda mozemy poddaé
analizie za pomocg metod statystyczno-probabilistycznych, jezeli rozpatrzymy

nastgpujaca sum¢ zmiennych losowych:
n

Yx (2.20)
t=1
gdzie X, oznacza pojedyncza odpowiedz, ktorej wariantom sa przypisane wartoscii
liczbowe: 1 (spadek), 0 (bez zmian), +1 (wzrost). Wtedy podana suma jest réznica
liczby odpowiedzi “wzrost” i “spadek”. Aby otrzymaé saldo (liczba % lub liczba z

n
przedziatu [0,1]), dzielimy sume EX, przez n (liczba odpowiedzi na rozpatrywane

i=1
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pytanie w rozpatrywanym przekroju) i otrzymujemy Srednia X z prostej proby losowej
X,,...X . Elementy préby maja rozktad trjpunktowy, gdzic‘

P(X=1)=p,, P(X=0)=p,, P(X=1)=p,, (2.21)

a X oznacza oznacza zmienng losowg o takim rozkladzie. Niech s bedzie “prawdziwym”

saldem. Mamy s=EX=p, -p,, a $rednia X jest estymatorem tej wartoéci oczekiwanej.

Wariancja ma postaé
D2X=EX?~(EX) =p, +ps-(0,-DsY, (222)
Zgodnie z centralnym twierdzeniem granicznym, statystyka ma asymptotyczny

rozkiad normalny o wartosci oczekiwanej EX=p,—-p, i wariancji D%-1D2%X. Stad
R

wynika mozliwo$é postugiwania si¢ odpowiednim rozkladem normalnym w celu
analizowania sald za pomoca testow statystycznych. Dla liczebnosci proby mniejszej niz
okolo 30 wyniki asymptotyczne nie majg wartosci.
Badanie dynamiki uwzglednia kierunek zmiany. Zatézmy, ze poréwnujemy biezace
saldo s z dana wartoscia s, (prognoza lub przesztos¢). Wiedy hipoteze zerowa
Hys=s, (2.23)
weryfikujemy przy hipotezie alternatywnej jednostronnej
H:s>s, lub H 1§55, (2.24)
W tym celu obliczamy warto$¢ statystyki o przyblizonym rozkladzie normalnym
N(0,1)

X-s5
N = N (2.25)

{B'x

gdzie w mianowniku jest estymator wariancji zmiennej X, i porownujemy z odpowiednig
* wartoécig krytyczna, tak jak dla testu opartego na rozkladzie normalnym w paragrafie 2.1
(tam tez podano wartoscei krytyczne dla testu). Nalezy zauwazy¢, Ze rdZnice nieistotne
mi¢dzy sasiednimi okresami moga w dluzszym czasie zsumowaé si¢ do wigkszej
wartosci. Ma wigc sens pordwnywanie z dawniejszymi kwartalami i ewentualne
identyfikowanie najblizszego kwartatu istotnie réznego od kwartalu aktualnie
rozwazanego.

Problem niedostatecznej liczby danych jest w przypadku sald lagodniejszy, niz w
przypadku badaii dla pojedynczych odpowiedzi. Jezeli n jest nieznacznie wigksze od 30,




mozna jeszcze do salda zastosowaé rozklad przyblizony, podczas gdy liczebnosei dla
poszczegblnych odpowiedzi beda na ogét wykluczaé taka mozliwosé.

Dla przyktadu, zestawiono faktyczna sytuacj¢ w II kwartale 1994 roku z prognoza
z poprzedniego kwartalu dla pytania 1 i 3. Otrzymano wyniki podane w
zamieszezonych nieco dalej tabelach. Na podstawie wartosci statystyki N o
asymptotycznym rozkiadzie normalnym podano konkluzjq o rezultacie poroéwnania
realizacji z prognoza. Konkluzje maja postaé: ,.brak istotnej roznicy” (mozna podaé
kierunek tej réinicy), ,realizacja gorsza od prognozy”, ,realizacja lepsza od
prognozy” (oznacza odrzucenie hipotezy o nieistotnosci na rzecz hipotezy
alternatywnej jednostronnej), ,realizacja nieznacznie lepsza”, ,realizacja nieznacznie
gorsza” (oznacza trafienie wartosci statystyki N do przedziatu o kraficach i g i

g0 ). Konkluzje dla pytania 1 (o wielkos¢ produkcji) sa wobec tego jak w

tablicy 2.3.

Tablica 2.3. Poréwnanie stanu z II kwartatu 1994 z prognoza na ten kwartat dla

pytania 1
Nr przekroju Wynik poréwnania realizacji z prognoza
1 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)
2 Realizacja gorsza od prognozy
3 Realizacja nieznacznie gorsza od prognozy
4 | Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
5 Brak istotnej r6Znicy (realizacja nieistotnie lepsza)
6 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
7 Realizacja gorsza od prognozy
8 Realizacja gorsza od prognozy
91 Realizacja nieznacznie lepsza od prognozy
21 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
22 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnic lepsza)
23 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)
24 Realizacja gorsza od prognozy
25 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)
26 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)
27 1 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)
28 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
29 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
33 Realizacja gorsza od prognozy
34 Reglizacja nieznacznie lepsza od prognozy
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Nr przekroju Wynik poréwnania realizacji z prognoza
35 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
36 Realizacja lepsza od prognozy (i to znacznie!)

Zrédio: obliczenia wlasne na podstawie danych IRG SGH.

W przekrojach oznaczonych ,,!” liczba danych jest ma granicy stosowalno$ci
metody opartej na przyblizonym rozktadzie normalnym (zwykle przyjmuje sig
powyzej 30). W przekrojach oznaczonych ,,!!” liczba danych jest ponizej tej granicy.
Wyniki maja wtedy charakter orientacyjny. Mozna si¢ spodziewa¢, ze konkluzje o
istotno$ci sa bliskie prawdy, ale rozklad statystyki N moze by¢ daleki od normalnego i
te oczekiwania moga réwnie dobrze zawie$¢. Natomiast konkluzje o nieistotnosci w
takiej sytuacji bardzo tatwo bywaja niezgodne ze stanem faktycznym.

Dla pytania 3 (o wielko$¢ zatrudnienia) konkluzje podano w tablicy 2.4.

Tablica 2.4. Porownanie stanu z Il kwartalu 1994 z prognoza na ten kwartat dla

pytania 3
Nr przekr. Wynik poréwnania realizacji z prognoza

1 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)

2 Realizacja gorsza od prognozy

3 Brak istotnej roznicy (realizacja nieistotnie gorsza)

4 Brak istotnej roznicy (realizacja nieistotnie gorsza)

5 Realizacja nieznacznie gorsza od prognozy

6 Realizacja nieznacznie gorsza od prognozy

7 Realizacja nieznacznie gorsza od prognozy

8 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
191 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)

21 Brak istotnej roznicy (realizacja nieistotnie gorsza)

22! Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)

23 Brak istotnej roznicy (realizacja nieistotnie gorsza)
124 Realizacja nieznacznie gorsza od prognozy

25 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)

26 Brak istotnej rdznicy (realizacja nieistotnie lepsza)

27 ! Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)

28 Realizacja nieznacznie gorsza od prognozy

29 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)

33 Realizacja gorsza od prognozy
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Nr przekr. Wynik pordwnania realizacji z prognoza
34 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie lepsza)
35 Brak istotnej roznicy (realizacja nieistotnie lepsza, bliska
’ nieznacznie lepsze))
36 Brak istotnej réznicy (realizacja nieistotnie gorsza)

Zrédio: obliczenia whasne na podstawie danych IRG SGH.

W odpowiedziach na pytanie 3 widac¢ przewagg przypadkéw lepszej prognozy, niz
realizacji. W odpowiedziach na pytanie 1 wystgpowala w zasadzie rownowaga.
Obliczenia oparto na danych przytoczonych w opracowaniu Podgoérskiej, Adamowicz
i Mgczarskiego (1996j.

2.2.2. Ocena dynamiki zmian sald

Przechodzimy teraz do systematycznej oceny dynamiki zmian sald odpowiedzi od
IT kwartatu 1994 do I kwartatu 1996. Przy pomocy podanej metody poréwnamy saldo
kazdego z kolejnych kwartaléw z saldem poprzedniego, rejestrujac kierunek réznicy i
oceniajac jej istotnosé. Uprzedzajac podanie wynikéw mozemy zauwazyé, Ze niektére
réznice beda oczywiste z racji sezonowego charakteru dzialalnosci gospodarczej w
budownictwie. Wobec tego od I kwartalu 1995 poréwnanie obejmuje tez analogiczny
kwartal sprzed roku (tzn. I kw. 1995 a I kw. 1994, Il kw. 1995 a Il kw. 1994 itd.), co
pokaze glebsze tendencje zmian czastkowego wskaznika koniunktury, jakim jest saldo
odpowiedzi na dane pytanie w danej grupie przedsigbiorstw.,

Obliczenia zostaly przeprowadzone dla nastepujacych pytafi (dotyczacych stanu
biezacego): 1) wielkoéé produkeji, 7) sytuacja finansowa przedsigbiorstwa,
i dla nastepujacych przekrojow (grup przedsigbiorstw): 2 - sektor prywatny, 3 - sektor
publiczny. Tablice oceny dynamiki zmian mieszcza wyniki nastgpujacych poréwnaii:
a) kolejnych kwartaléw z poprzednimi; b) kolejnych kwartatéw od I kwartaln 1995 w
poréwnaniu z analogicznym sprzed roku.

W tablicach uzywamy nastgpujacych oznaczen symboliczaych:
(i) dla zmian podlegajacych testowi przeciw hipotezie alternatywnej o wzroscie, to
jest Hy™: s > sy oznaczamy przez:
++:  znaczny wzrost (warto$¢ statystyki N powyzej 11,0);



+ @ wzrost (warto§é statystyki N przekracza warto§¢ krytyczng dla 0,01,
Kg,01=1,645);

+0: wzrost ,nieznaczny” (odpowiadajacy wartosci statystyki N miedzy x, =1,645
a Ky 95=2,326);
0+: wzrost nieistotny (warto$é statystyki N dodatnia, ponizej 1,645);

(i) dla zmian podlegajacych testowi przeciw hipotezie alternatywnej o spadku, t;.
H": 5 < 5y oznaczamy przez

0- : spadek nieistotny (warto$é statystyki N ujemna, powyzej &, o5 = -1,645);
-0 : spadek ,nieznaczny” (odpowiadajacy wartosci statystyki N migdzy & =
2,326 a Ky o5=-1,645);

- 1 spadek (warto$¢ statystyki N jest nizsza od wartosci krytycznej dla 0,01, czyli
-2,326),
-~ : znaczny spadek (wartos¢ statystyki N ponizej -11,0).

Tabele sg zestawione na podstawie zataczonych wynikéw obliczen i uzupeinione
omodwieniami.

Pytanie 1. Wielkos¢ produkeji

Tablica 2.5. Odpowiedzi na pytanie 1 - zmiany migdzy kolejnymi kwartalami

1994 1995 1996
kwartat )il Il v I 11 ikl Vv 1
2 pryw. ++ 0- 0- - + ++ - -
3 publ. i 0- 0- - + + ; -

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych IRG SGH.

Widoczna jest sezonowo$é . Il kwartat 1994 1 1995 przynosi naturalny wzrost (w
tym znaczny) w pordwnaniu z 1 kw., ktory utrzymuje sig (1994) lub wzmaga (1995) w
I kw. Zmiany w 11 i IV kw. 1994 byly na ogol nieistotne w réznych kierunkach
(czgéciej spadek), ptzy czym dla przedsigbiorstw starych w III kw. byl to nieznaczny
spadek, a dla publicznych nowych w IV kw. - istotny spadek. I kw. 1995 przynosi
naturalny spadek w poréwnaniu z poprzednim. Bywa on mniej glgboki w sektorze




publicznym. W II i IIl kw. 1995 r. wystgpowal na og6t istotny (w tym nawet znaczny)
wzrost, wyrazniejszy w przedsigbiorstwach prywatnych, zwlaszcza w I kw.
Natomiast IV kw. 1995 i I kw.1996 przynidst powszechny spadek, przy czym ten z I
kw. 1996 glebszy dla przedsigbiorstw prywatnych.

Tablica 2.6. Pytanie 1 - zmiany w poréwnaniu z analogicznym kwartatem sprzed roku

1995 1996
kwartat I II 11T v [
2 pryw. + - + 0- -
3 publ, 0- - 0+ - 0+

Zrédlo: obliczenia wlasne na podstawie danych IRG SGH.

W Ikw. 1995 zimowy spadek byl mniejszy niz przed rokiem w przedsigbiorstwach
prywatnych lub nowo powstalych. Wzrost w II kw, byt stabszy niz rok wczeéniej, co
poprawito sig w III kw., ale nie w sektorze publicznym. Spadek w [V kw. byl nizszy
niz w 1994 r. W [ kw. 1996 sytuacja w sektorze prywatnym pogorszyla si¢ (zwlaszcza
w przedsigbiorstwach nowych), w publicznym byla zblizona (nieistotnie lepsza). W
przekrojach wedlug roku zalozenia - nieco lub nieistotnie gorsza.

Pytanie 7. Sytuacja finansowa przedsi¢biorstwa

Tablica 2.7. Pytanie 7 - zmiany miedzy kolejnymi kwartalami

1994 1995 1996
kwartat It I IV [ 11 J 11 v I
2 pryw. + 0+ + - + + 0+ -~
3 publ. + 0+ + - +0 + 0+ -

Zrédio: obliczenia whasne na podstawie danych IRG SGH.

W II kwartale 1994 mozna zauwazy¢ sezonowa poprawe wybitniejsza w sektorze
prywatnym, Il kw. - wzrost (w poréwnaniu z sezonowym ozywieniem z II kw.) na
ogdt nieistotny, a nieznaczny wérdd przedsigbiorstw nowych, zwlaszcza prywatnych
(ale to oznacza utrzymanie ozywienia z Il kw.). IV kw. przynidst wzrost, jednak na
granicy nieistotnosci dla przedsigbiorstw prywatnych starych, a dla nowych
publicznych spadek. W I kw. 1995 - spadek, w II kw. - wzrost w sektorze prywatnym
oraz w przedsigbiorstwach publicznych starszych; nieznaczny w sektorze publicznym,
w tym w przedsigbiorstwach nowych nieistotny; nieznaczny takze w
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przedsigbiorstwach nowych ogotem. III kw. 1995 przynidst powszechny wzrost, a IV
kw. - nieistotne zmiany (na og6! wzrost, poza przekrojem przedsigbiorstw starszych,
w tym prywatnych, a takze nowych publicznych). I kw. 1996 to powszechne
pogorszenie, zwlaszcza dla przedsigbiorstw prywatnych i starszych.

Tablica 2.8, Pytanie 7 - zmiany w poréwnaniu z analogicznym kwartatem sprzed roku

1995 1996
kwartat | 11 111 I\ 1
2 pryw. + - +0 0- 0-
3 publ. +0 0- + 0+ 0-

Zrodio: obliczenia wlasne na podstawie danych IRG SGH.

W I kwartale 1995 w poréwnaniv z 1994 widaé wzrost, wyrazniejszy w sektorze
prywatnym. II kw. - spadek w stosunku do 1994, wyrainiejszy w sektorze réwniez
prywatnym. IIl kw. to poprawa w poréwnaniu z 1994 rokiem, ale w sektorze
prywatnym nieistotna lub nieznaczna (wsrdd starszych). IV kw. to zmiany nieistotne
w poréwnaniu z 1994 r,, (pogorszenie - prywatne, poprawa - publiczne). I kw. 1996
przyniost zmiany na ogél nieistotne wobec I kw. 1995 (publiczne - spadek, w tym
stare - wzrost), ale dla nowych - nieznaczny spadek, w tym publicznych - spadek.

Podsumowujgc, zauwazmy, ze zmiany wykazuja sezonowosé., Gwaltowniejsze
wahania zdaja si¢ wystepowac wérdd przedsigbiorstw prywatnych. W szczeg6inosei
spadek z I kwartalu 1996 roku jest glebszy niz rok wczesniej zwlaszcza wsrod
przedsigbiorstw prywatnych.

2.3. Wstep do zastosowan statystycznej analizy
bayesowskiej w badaniach koniunktury

2.3.1. Zasady ogolne i estymacja

Metoda bayesowska polega na potraktowaniu parametru (byé moze wektorowego)
jako zmiennej losowej (jedno- lub wielowymiarowe;j). Rozklad prawdopodobiefistwa
tej zmiennej, rozklad a priori, jest postulowany przez statystyka. Dysponujac
rozkladem proby oraz rozkladem a priori, na podstawie zasady Bayesa wyznacza si¢
rozktad a posteriori o parametrach zaleznych od proby, stuzacy do konstruowania
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estymatoréw. Estymatorem moze by¢ na przykfad wartos¢ oczekiwana w rozkladzie a
posteriori. Jeszeze jednym elementem estymacji bayesowskiej (pochodzacym z teorii
decyzji) jest funkcja straty, mierzaca odchylenie wartosci estymatora od prawdziwej
wartosci parametru. Warto$é oczekiwana tej funkeji wzgledem rozktadu a posteriori
nazywa si¢ ryzykiem a posteriori (zalezy od préby), a warto$¢ oczekiwana ryzyka a
posteriori wzgledem rozktadu préby - ryzykiem bayesowskim (zalezy tylko od rozktadu
a priori i od metody konstrukcji estymatora). Poszukuje si¢ estymatoréw bayesowskich,
to znaczy minimalizujacych ryzyko bayesowskie. Jezeli funkcja straty jest kwadratem
roznicy estymatora i parametru (kwadratowa funkcja straty), to estymatorem
bayesowskim jest warto$¢ oczekiwana rozktadu a posteriori. Ta funkcja straty jest
prosta w uzyciu i tatwa do interpretacji, wigc bywa bardzo czesto stosowana.

Parametr rozkladu wielomianowego jest wektorem o wspélrzednych dodatnich
(nieujemnych), ktérych suma wynosi 1. W zwigzku z tym rozklady a priori,
wykorzystywane w problemach estymacji tego parametru, naleza do mniej typowych,
poza rozkladem jednostajnym. Ich najwazniejszym w praktyce zbiorem jest rodzina
rozkladow Dirichleta,

Rozklad Dirichleta D(a,,....a,) torozkiad wektora losowego P=(P,,...,P,), 0 gestosci

_Dlatay+ita) a1 a1 ap- o .
140 I(a)l (az)-..I'(a,)pl P b 8 iz‘lp'_l’ P20, 1512, @.26)
Wowczas
Ep = )
a

Zatem jest to rozkiad prawdopodobiefistwa na ograniczonym zbiorze takich
wektoréw losowych, ktore z prawdopodobiestwem 1 maja nieujemne skladowe o
sumie 1. W przypadku s=2 rozktad Dirichleta jest znany jako rozklad beta.

Rodzina rozktadéw Dirichleta jest rodzing sprzezona dla rodziny rozkladéw
wielomianowych, czyli rozklad @ posteriori jest pewnym rozktadem Dirichleta. Przy
kwadratowej funkcji straty, stosujac rozktad a priori Dirichleta, otrzymujemy estymator
bayesowski dla p, w postaci ‘

(2.28)




(Lehmann, 1991). Zauwazmy, Ze estymatory bayesowskie dajg niezerowe wartosci w
sytuacji, gdy X.=0. Moze si¢ zdarzy¢, ze w pobranej probie nie ma zadnych obiektow
pewnej klasy i (zwlaszcza jezeli proba ma matq liczebnosé), ale ich istnienia w populacji
raczej nie mozna wykluczyé. Bayesowski estymator p"f ma niezerowe wartosci,
uwzglednia wigc przytoczona, watpliwosé.

Jezeli przyjmiemy o =a,=..=a=a (tzw. symetryczny rozkiad Dirichleta), to
otrzymujemy wowczas tak zwany najmniej korzystny rozklad a priori, to znaczy taki,
przy ktérym ryzyko bayesowskie jest najwigksze. W sytuacji, gdy parametry rozkiadu
a priori sq podane arbitralnie, jest to rozsadne postgpowanie. Wiedy

5_0+4X

Pi=
sat+n

(2.29)

Jezeli a=y/nis, to otrzymujemy estymator

/s +X,
0 =p}'= n . , (2.30)

nn

Okazuje sig, Ze estymator ﬁf.w jest minimaksowy, to znaczy minimalizuje maksimum
mozliwego ryzyka “czesto$ciowego” (niebayesowskiego, czyli wartosci oczekiwanej
funkcji straty wzgledem rozkladu préby), na przestrzeni parametréw rozkiadu
wielomianowego (ktory jest rozkiadem proby). W ten sposéb, w ramach teorii
bayesowskiej, uzyskujemy estymator o wartosciowych wlasnosciach z punktu widzenia
ogolnej teorii estymacji.

X1

Zkolei p ;= jest estymatorem bayesowskim parametru p,, gdy funkeja straty

nts

jest kwadratowa, a rozktad a priori - jednostajny na wielo$cianie s-wymiarowym

§
{@p--»P)ERSY. p=1, P20, i=1,....8} (2:31)
i=1

czyli w przypadku braku wiedzy a priori o mniej i bardziej prawdopodobnych
wartosciach parametréw (rozkiad jednostajny daje réwne szanse wszystkim wartoSciom).
Ow rozktad jest rozktadem Dirichleta D(1,1,1).

Zauwazmy, Ze zasada konstrukcji estymatora wynikajaca z twierdzenia Bayesa dziala
nastepujaco: warto$¢ estymatora bayesowskiego lezy w przedziale, ktérego kraiice
tworza: ocena a priori, czyli wartos$é oczekiwana a priori




a,tayt..+a

oraz warto$¢ estymatora otrzymanego metodg najwigkszej wiarogodnosci (EMNW).
Jezeli liczno$é proby n wzrasta do nieskoficzonoscei, to wplyw informacji a priori znika
i warto$¢ estymatora bayesowskiego dazy do wartosci EMNW. Jezeli a, +a,+...+a_dazy

a

do nieskoficzonosci w taki sposob, Ze warto$¢ oczekiwana a priori EP,= :

a tayt..ta
dazy do pewnej stalej Z, to warto$¢ estymatora bayesowskiego dazy do Z, a wplyw
danych empirycznych znika. .

Nawigzujac do analizy danych z paragrafu 2.1 otrzymujemy nastgpujace wartoei

estymatora minimaksowego:

sM_y/822/3 +115 ~0,146, p§4= V822/3 +202 ~0,249, 13;4: v822/3 +505 0,605,
¥822+822 v822+822 y822+822

natomiast wartoici estymatora bayesowskiego przy zatozeniu rozkladu a priori
jednostajnego na sympleksie {(2,,p,.p,): P,*P,+P;=1, p»p,.P;20}, sanastepujace:

116 . ... . 203 506
:._.__20,141, =-—~——r':"0,246, =-—-—=O,613.
p P g3 P~

1825

Estymator minimaksowy jest bayesowski wzgledem rozkladu Dirichleta D(«, o, ox),

gdzie o =1[§32——§ =9,56. Jezeli przyjmiemy zakres niepewnosci parametru o jako przedziat

[1; 9,56], to zakres zmienno$ci warto$ci estymatorow bayesowskich dla poszczegblnych
wspolrzednych parametru p przybierze postaé
ﬁfe[0,141;0,146], 17“236[0,246;0,249], ﬁf€[0,6{)5;0,613].

Mozna zaobserwowac, Zze zmiany warto$ci estymatoréw nie sa znaczne. Dzigje sig tak
wskutek duzej licznosei proby. Rozwazmy wigc teraz przypadek préby niezbyt licznej.
W ankiecie Badania koniunktury w budownictwie na pytanie 1 w pewnej grupie
przedsigbiorstw udzielono #=25 odpowiedzi, w tym X, =17 odpowiedzi typu I, X,=3
odpowiedzi II i X,;= 5 odpowiedzi II. Wobec tego oszacowania MNW
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prawdopodobiefistw wynikéw kazdego typu odpowiedzi wynosza
p,=0,68, p,=0,12, p,=0,2. Wartosci estymatora minimaksowego sa nastepujace:

ﬁf“f:_‘/z—siﬂzo,gzz, pf:@izo,lsa ﬁf:@ﬁzo,m,
V25+5 V25+5 J25+5

natomiast wartoéci estymatora bayesowskiego przy zalozeniu rozktadu a priori
jednostajnego:

. 18 .4 . 6
=22 20,643, p,=— 0,143, §.=— ~0,214.
=g P2"78 ET

Estymator minimaksowy jest bayesowski wzgledem rozkladu Dirichleta D(a,«, o),

gdzie « =@»- 1,67. Jezeli przyjmiemy zakres niepewnosci parametru o jako przedzial

[1; 1,67], to zakres zmienno$ci wartosci estymatoréw bayesowskich przybierze
postal

p1el0,622;0,6431, psel0,143;0,156], p: €[0,214;0,222].

Poniewaz préba jest dosé nieliczna, wplyw wahai symetrycznego rozkladu a priori
migdzy rozktadem jednostajnym a tym, ktory odpowiada estymatorowi minimaksowemu,
jest wyraznie wiekszy, niz w przypadku poprzednio rozpatrywanych liczniejszych
danych. Wida¢ to po wiekszym zakresie zmiennosci estymatorow. Dane pochodzg z
opracowania Podgdrskiej, Mgczarskiego i Kowalczyk (1994).

Jezeli mozemy sig¢ spodziewaé sporego wplywu rozkiadu a priori, to wigkszego
znaczenia nabiera jego wybdr, a rédwniez stosowanie estymatoréw mozliwie mato
wrazliwych na umiarkowane wahania tego rozkfadu. Nie ma tez powodu, by ogranicza¢
si¢ do symetrycznych rozkladéw Dirichleta. Istnieje mozliwos¢ empirycznego wyboru
parametrdéw rozkiadu a priori. Zagadnienia te przekraczaja zakres niniejszego zwigztego
paragrafu. Poruszone sa m. in. w pracy Meczarskiego (1998) dla rozkiadu
wielomianowego i w monografii Mgczarskiego (1998) w ujeciu ogdlnym.




2.3.2. Bayesowska weryfikacja hipotez

W badaniach koniunktury wazna rolg odgrywa analiza zréznicowania wynikéw, w
tym istotnosci réznic, dokonywana za pomocg testowania odpowienich hipotez
statystycznych. Zatem takze bayesowskie metody weryfikacji hipotez mozna uwazaé za
narzedzie warte zbadania w omawianym aspekcie. Bayesowski schemat weryfikacji
hipotez statystycznych w najprostszej wersji polega na obliczeniu prawdopodobiefistw
a posteriori P (6€@|x) i P (0€0,|x), gdzie hipotezy majg postac:

H;:0e8, H:0c6,. (232)

Po obliczeniu podejmuje si¢ decyzje, ktora hipoteze odrzucié. Nie jest to niemal
automatyczna regula decyzyijna, jak w przypadku klasycznej teorii weryfikacji hipotez,
wywodzacej si¢ od Neymana i Pearsona, ale wymaga rozwazenia, czy otrzymane
prawdopodobienstwo jest wystarczajace do podjecia decyzji o odrzuceniu hipotezy. Jest
to metoda nie w peni zadowalajaca, wobec czego oblicza si¢ tez tzw. czynnik
bayesowski (Bayes factor) na rzecz hipotezy H, czyli nastgpujacy iloraz

f fix|0)m(6)d6/ f fix|0)n(6)dO
9, 9,

fe T(6)d0/ f@ 7(6)do

(2.33)

przy czym licznik nazywamy ilorazem szans a posteriori, a mianownik ilorazem szans
a priori. Warto$¢ czynnika bayesowskiego przemawia na rzecz nieodrzucenia lub
odrzucenia hipotezy zerowej. Zauwazono, iz wskazania wartoéci czynnika
bayesowskiego lub ilorazu szans niekoniecznie zgadzaja sie ze zdecydowanym
odrzucaniem hipotez na zwyklym poziomie istotnosci 0,05. Na przyklad w pewnym
problemie warto$¢ ilorazu szans a posteriori wynosi okolo 0,4, podczas gdy statystyka
testu ma warto$¢ w obszarze krytycznym i hipoteza zerowa zostaje bezwzglednie
odrzucona (zob. Berger, 1990). Zatem bayesowska weryfikacja hipotez daje w wyniku
okreslone wyzej prawdopodobienstwa i ilorazy szans, a ich interpretacja nie odbywa sig
w sposOb automatyczny.

Bayesowska technike testowania zaprezentujemy w najprostszej wersji obliczefi, to
znaczy w wersji polegajacej jedynie na wyznaczeniu prawdopodobiefistwa a posteriori
hipotezy zerowej. Zajmiemy sie analiza odpowiedzi "wzrost". Liczba tych odpowiedzi
ma rozkiad dwumianowy. Dla rozkiadu dwumianowego obserwacji i rozktadu beta a
priori prawdopedobienistwo a posteriori hipotezy Hyp=p, jest nastgpujace



R

1-7 o, +x, 0, tn-x) 7!
(g |x)=| 1+—2+ a2, o) , (2.34)

‘I'II0 B(“p“z)Pox(l “po)n—x

gdzie f(z,,z,) oznacza warto$¢ funkcji beta, # - liczbg préb oraz x - liczbe sukceséw
rozwazanego rozkladu dwumianowego, «,i ¢, - parametry rozktade «a priori, m, -
prawdopodobienstwo a priori hipotezy H, Rozwazymy nastgpujace
prawdopodobienstwa a priori hipotezy H,, analogiczne do jednostajnego rozkladu a
priori dla parametru: n:)=1/3 (odpowiada to przypisaniu réwnych prawdopodobienstw
a priovi hipotezom p=p,, p>p, i p<p,) oraz ‘n:g==0.5 (oceniamy réwno szanse hipotez
D=Do i p #p,). Wtedy (1 ~11::,)I n(’, =2 oraz (1 —n(’,’)/ng =1. Jako rozklad a priori parametru
p przyjmiemy rozklad Beta(1,1) (jednostajny na przedziale [0,1]) oraz rozktad
Beta(y/n/ 2,/ni2) (odpowiadajacy estymatorowi minimaksowemu).

Rozwazmy istotno$¢ réznic migdzy stanem w Il kwartale a prognoza na III kwartat
1994 roku, dla odpowiedzi "wzrost" na pytanie 1 (o wielko$¢ produkeji). Jako p,
przyjmujemy frakcj¢ odpowiedzi "wzrost" z Il kwartatu, a jako p - frakcje takich prognoz
na Il kwartat. Niech x oznacza liczbe odpowiedzi "wzrost" w prognozie na IIl kwartal.
Bierzemy pod uwagg tylko niektore przekroje, zwiaszcza najmniej liczne, poniewaz dla
nich nie jest mozliwe poprawne stosowanie testu 7.

W przekroju § (sektor publiczny - zakiady powstate do 1989) mamy n=143, x=55,
P,=0,57. W tablicy 2.9° podamy prawdopodobiefistwa a posteriori hipotezy Hy,dla dwéch
wymienionych wartosci jej prawdopodobiefistwa a priori 1'5(’) i ng oraz parametru
rozkladu « priori Beta( o4, o) w przypadku ai=1 i oc;/= \/1_1/2.

Tablica 2.9. Prawdopodobienistwa a posteriori nieistotnoéei réznicy migdzy stanem w
Il kw. a prognoza na IIl kw. 1994 - przekroj 8

al=1 o) =yn/2
n,=1/3 0,0003 0,00015
g =1/2 ‘ 0,0006 0,0003

Z obliczen wynika, ze prawdopodobiefistwo a posteriori hipotezy o nieistotnosci réznicy
miedzy stanem w Il kwartale a prognoza na III kwartal jest bardzo male, co oznacza

3 Zrédto tablic od 2.9 do 2.26: obliczenia whasne na podstawie danych IRG SGH.
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oczekiwanie zmiany tendencji w poréwnaniu z Il kw. Zgadza sig to z wynikiem testu %,
ktory wykazuje istotnos¢ badanej réznicy. Ze sprawdzenia danych Zzrédtowych wynika,
ze byt to istotny spadek odsetka prognozujacych wzrost. Znacznie czgsciej nie
oczekiwano zmian wielkosci produke;ji.

W przekroju 9 (sektor publiczny - zaklady powstate po 1989) mamy »=30, x=20,
Py=0,633; statystyka x> ma warto$¢ 1,103,

Tablica 2.10. Prawdopodobiefistwa a posteriori nieistotnosgci réznicy miedzy stanem
w Il kw. a prognoza na III kw. 1994 - przekréj 9

zx{ =1 af=\/1;/2
m,=1/3 0,687 0,606
) =1/2 0,815 0,755

Prawdopodobienstwa a posteriori wskazuja na nieistotnosé réznicy miedzy stanem w Il
kwartale a prognoza na nastgpny kwartat, tak jak statystyka ¢* (przekr6j mato liczny).
Zatem nowo powstale zaklady oczekuja utrzymania tendencji z Il kw. - dalszego wzrostu.

W przekroju 11 (sektor prywatny - spotki krajowe) mamy #=89, x=50, p,=0,64;
statystyka x* ma wartoéé 6,742.

Tablica 2.11. Prawdopodobienstwa a posteriori nieistotno$ci réznicy miedzy stanem
w Il kw. a prognoza na Il kw. 1994 - przekrgj 11

al=1 o) =y/nl2
Tg=1/3 0,549 0,359
=112 0,709 0,528

Prawdopodobienstwa a posteriori nie daja zdecydowanej odpowiedzi. Zalezy ona od
rozktadu a priori dla hipotezy zerowej i dla parametru. Jesli rozklad a priori parametru
p jest bardziej rozproszony (wigksza warto$¢ ), to prawdopodobiefistwo a posteriori
jestmniejsze. Statystyka % jest wieksza od wartosci krytycznej na poziomie 0,05 i nalezy
raczej uznad istotno$¢ rdznicy. W istotnie mniejszym stopniu oczekiwano dalszego
wzrostu,
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W przekroju 14 (sektor publiczny - przedsi¢biorstwa komunalne) mamy #»=25, x=10,
p=0,48; statystyka y* ma warto$¢ 0,764.

Tablica2.12. Prawdopodobiefistwa a posteriori nieistotnosci roznicy migdzy stanem
w I kw. a prognoza na Il kw. 1994 - przekroj 14

aj=1 oc{’=,/ﬁ!2
w=1/3 0,603 0,498
g =112 0,752 0,665

Prawdopodobiefistwa a posteriori sklaniaja do uznania nieistotnosci réznicy. Statystyka
y* ma maly wartosé, ale przekrdj jest znéw zbyt nieliczny. Mozna uznaé, ze
przedsigbiorstwa komunalne oczekiwaly podtrzymania wzrostu wielkosci produkcji.

W przekroju 20 (galaz EKD 45.4 - prace wykonczeniowe) mamy #=19, x=6,
pe=0,421; statystyka y* ma warto§¢ 3,44,

Tablica 2.13. Prawdopodobiefistwa a posteriori nieistotnosci réznicy migdzy stanem
w I kw. a prognoza na Il kw. 1994 - przekréj 20

=1 o) =ynl2
mp=1/3 0,554 0,489

=172 0,713 0,657

Mozemy uznaé nieistotnosé réznicy, cho¢ nie bez wahania. Z danych Zrodlowych moze
bezposrednio wynikaé pewne oshabienie oczckiwan dalszego wzrostu.

W przekroju 22 (region péinocno-wschodni) mamy =30, x=14, p,=0,704; statystyka
¥* ma wartos$é 8,229.

Tablica 2.14. Prawdopodobiefistwa a posteriori nieistotnosci réznicy miedzy stanem
w II kw. a prognoza na Il kw. 1994 - przekrdj 22

o =1 o) =yni2
mh=1/3 0,218 0,145

) =1/2 0,358 0,254




Réznice musimy uznaé za istotne. Potwierdza to tez statystyka ¥’, dajaca istotno$é na
poziomie 0,05 (przy matej liczebnosci konkluzje o istotnosei, tzn. o odrzuceniu hipotezy
zerowej, sa odporniejsze na niedokladno$¢ rozkfadu przyblizonego, z ktérego sie
korzysta). Oczekiwania dalszego wzrostu byly wérdd przedsigbiorstw z regionu
poinocno-wschodniego znacznie ostabione.

W przekroju 25 (region $rodkowy) mamy n==40, x=15, p,=0,475; statystyka ¥’ ma
wartosé 1,802.

Tablica 2.15. Prawdopodobiefistwa a posteriori nieistotnosci réznicy migdzy stanem
w Il kw, a prognoza na Il kw. 1994 - przekedj 25

ozf =1 a{':\/ﬁ/Z
i =1/3 0,541 0,419
ny=1/2 0,702 0,591

Widaé w zasadzie brak podstaw do odrzucenia hipotezy o braku réznicy. Mozna uznaé,
ze w regionie srodkowym przedsigbiorstwa budowlane oczekiwaly dalszego wzrostu
produkeji w pordwnaniu z IT kw.

W przekroju 27 (region srodkowo-wschodni) mamy »=25, x=10, p,=0,68; statystyka
¢ ma warto$é 9,067.

Tablica 2.16. Prawdopodobienstwa a posteriori nieistotno$ci réznicy migdzy stanem
w Il kw. a prognoza na Il kw. 1994 - przekrdj 27

a; =1 a{'=ﬁ/2
Ty=1/3 0,033 0,022
ny =1/2 0,064 : 0,042

Tu rdznica jest zdecydowanie istotna. Przedsigbiorstwa nie podtrzymaly oczekiwan
wzrostu (zauwazmy pesymizm "$ciany wschodniej").

W przekroju 32 (zaklady zatrudniajace powyzej 100 0séb) mamy »=136, x=63,
Ppo=0,647; statystyka x* ma warto§¢ 24,643.
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Tablica 2.17. Prawdopodobiefistwa a posteriori nieistotnosci réznicy migdzy stanem
w Il kw. a prognoza na Il kw. 1994 -~ przekroj 32

o =1 ol =yn2
i =1/3 0,00022 0,00009
7y =1/2 0,00043 0,00017

Odrzucamy hipotez¢ o braku rdznicy; réznica jest wysoce istotna. Duze firmy nie
oczekuja dalszego wzrostu ( czgseiej tylko utrzymania poziomu produkeji z IT kw.).

Rozpatrzmy dalsze dane i rozwazmy teraz istotnos$¢ roznic miedzy stanem w IV
kwartale a prognozg na ten kwartat (z Il kwartatu) w 1997 roku, dla odpowiedzi "wzrost"
na pytanie 1 (o wielko$¢ produkeji). Jako p, przyjmujemy frakcj¢ odpowiedzi "wzrost"
z prognozy na IV kwartal, a jako p - frakcje takich odpowiedzi co do stanu w IV
kwartale. Niech x oznacza liczb¢ odpowiedzi "wzrost” w ocenie stanu z IV kwartatu. Jak
poprzednio, bierzemy pod uwage niektore przekroje, zwiaszeza najmniej liczne.
Zauwazmy, ze typowa prognoza na [V kwartal powinno by¢ ostabienie aktywnosci,
zwigzane z poczatkiem zimy.

W przekroju 8 (sektor publiczay - zaklady powstate do 1989) mamy n=60, x=33,
£o=0,32.

Tablica2.18. Prawdopodobiefistwa aposteriorinieistotnosei rdznicy miedzy prognoza
na IV kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekrdj 8

a)=1 a{’=\fﬁ/2
m=1/3 0,004 0,002
=12 0,007 0,004

Zobliczen wynika, ze prawdopodaobienstwo a posteriori hipotezy o nieistotnoéci roznicy
migdzy stanem w IV kwartale a prognoza na ten kwartal jest bardzo male.

W przekroju 9 (sektor publiczny - zaktady powstate po 1989) mamy »=21, x=7,
Po=0,105.
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Tablica2.19. Prawdopodobiefistwa aposteriori nieistotno$ci réznicy migdzy prognoza,
na IV kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekrdj 9

ar=1 o) =yni2
my=1/3 0,037 0,027
) =1/2 0,071 0,053

Prawdopodobieiistwa a posteriori wskazuja na istotno$¢ roznicy miedzy stanem w [V
kwartale a prognoza na ten kwartal.
W przekroju 11 (sektor prywatny ~ sp6tki krajowe) mamy #n=65, x=35, p,=0,4.

Tablica2.20. Prawdopodobienstwa a posteriori nieistotnosci réznicy migdzy prognoza

na IV kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekrdj 11

-
o, =1

a{/=‘/t—z/2

n3=1/3

0,209

0,113

0,203

ny=1/2 0,345

Prawdopodobienistwa a posteriori hipotezy o nieistotnosci nie sa zbyt duze. Trzeba uznaé
réznice miedzy prognozg i stanem za istotna.

W przekroju 14 (sektor publiczny - przedsigbiorstwa komunalne) mamy #»=10, x=2,
P:=0,08.

Tablica2.21. Prawdopodobienstwaa posteriorinieistotnoécirézniby mig¢dzy prognoza
na IV kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekedj 14

o =1 ol =/ni2
m)=1/3 0,448 0,438
g =1/2 0,619 0,609

Prawdopodobiefistwa a posteriori moga skiania¢ do uznania nieistotnosci réznicy,

zwlaszcza w przypadku silniejszego apriorycznego przekonania o tym.
W przekroju20 (gatgz EKID 45 .4 - prace wykonczeniowe) mamy #=15, x=6, p,=0,125.
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Tablica2.22. Prawdopodobiefistwa a posteriori nieistotnosci réznicy migdzy prognoza

na IV kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekroj 20

ay=1 o =/n/2
) =1/3 0,044 0,033
g =1/2 0,084 0,063

Musimy uznaé istotno$¢ roéznicy.

" W przekroju 22 (region pélnocno-wschodni) mamy #=18, x=7, p,=0,23.

Tablica2.23. Prawdopodobienstwa aposteriorinieistotnoéci roznicy migdzy prognoza
na [V kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekréj 22

og =1 o) =y/ni2
n5=1/3 0,367 0,292
n=1/2 0,537 0,452

Réznice uznajemy raczej za istotne, cho¢ nie moze to by¢ kategoryczne stwierdzenie.
W przekroju 25 (region $rodkowy) mamy #=20, x=9, p,=0,174,

Tablica2.24. Prawdopodobiefnstwa aposteriori nieistotnoéci réznicy miedzy prognoza
na IV kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekrdj 25

o =1 o =y/nf2
Ty=1/3 0,031 0,021
n)=1/2 0,059 0,04

Odrzucamy hipoteze o braku réznicy.
W przekroju 27 (region Srodkowo-wschodni) mamy »=27, x=16, p,=0,43.
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Tablica2.25. Prawdopodobiefistwa aposteriorinieistotnosciroznicy migdzy prognoza
na IV kw. a stanem w IV kw. 1997 - przekrdj 27

aj=1 oy =y/n/2
) =1/3 0,338 ' 0,246
g =1/2 ‘ 0,505 0,394

Turodznica jest raczej istotna, ale tez bez zdecydowanej przewagi hipotezy alternatywne;j.
W przekroju 32 (zakiady zatrudniajace powyzej 100 0séb) mamy #=71, x=40,
P6=0,33.

Tablica2.26. Prawdopodobienstwa aposteriori nieistotnodcei réznicy miedzy prognoza
na IV kw. a stanem w IV kw, 1997 - przekr6j 32

=1 «) =yn/2
my=1/3 0,001 0,0005
my=1/2 0,002 0,001

Odrzucamy hipotezg o braku roznicy; rdznica jest wysoce istotna.

Z wyjatkiem przekroju 14, stwierdziliSmy istotnos¢ réznicy migdzy prognoza zmian
wielkosci produkeji na IV kw. 1997 a stanem w tym kwartale. Przypatrzmy si¢ wiec
danym z tablicy 2.27, ktdre postuzyly do zbudowania tablic od 2.9 do 2.26.

Tablica 2.27. Frakcje odpowiedzi "wzrost" na pytanie 1: prognoza na IV kw. 1997 a
stan w IV kw.

Nr przekroju Prognoza na IV kwartat 1997 | Stan w IV kwartale 1997

8 0,32 0,55
9 0,105 0,333
11 0,4 0,538
14 0,08 0,2
20 0,125 0,4
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Nr przekroju Prognoza na IV kwartat 1997 | Stan w IV kwartale 1997

22 0,23 0,389
25 : 0,174 0,45
27 0,43 0,593
32 0,33 0,563

Zrédlo: dane IRG SGH

W poréwnaniu z odsetkiem przedsigbiorstw zglaszajacych faktyczny wzrost wielkosci
produkeji w IV kwartale, znacznie mniej firm prognozowato wezesniej na IV kwartal
wzrost. Oczekiwania byly bardziej pesymistyczne od ich realizacji, a sezonowe
ostabienie aktywnosci gospodarczej w budownictwie nie tak powszechne, jak si¢
spodziewano.

Postugujac si¢ prawdopodobiefistwami a posteriori mozemy zatem uzyskiwa¢ wyniki
w sytuacji, gdy stosowanie testu x* jest utrudnione. Mozemy tez konfrontowaé wyniki
testu bayesowskiego z testem . Postuzenie sig wigeej niz jednym rozktadem a priori,
sposréd rozkladdw teoretycznie uzasadnionych, pozwoli uniknaé niepewnosci zwigzanej
z subiektywizmem jego wyboru. Istnieje tez mozliwo$é stosowania bardziej ztozonych
technik wyboru rozkladu a priori i badania jego wplywu na wyniki wnioskowania
statystycznego.

Poza tym, w dwoch analizowanych wyzej zestawach danych czg$ciej wystgpowala
zgodnos$é stanu w danym kwartale z prognoza na nastgpny, niz zgodnos¢ stanu z
prognoza z poprzedniego kwartatu. Wytlumaczenie tego faktu mozna czgSciowo znalezé
w psychicznych aspcktach sporzadzania subiektywnych prognoz, ktérych wyniki sa
przedmiotem naszych analiz. '
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TR

EERA

Variation of business activity-methods of statistical
inference

Abstract

In this chapter some typical methods of statistical inference are presented in order to
analyse results of investigations of economic conditions based on questionnaires. One
considers variation in the structure of answers between particular questions, within
particular groups of questions, between particular groups (subpopulations) of enterprises
and within the subpopulations. One also shows a way to analyse variation of the balance
of answers (i. e, the difference between the fractions "increase” and "decrease") with
respect to time. The methods are the well-known Pearson's chi-square test and a test
based on the asymptotic normal distribution. Finally, one addresses the problem of
Bayesian analysis of the business activity results by demonstrating some simple
estimation and testing procedures. The data come from the database of IRG SGH
(Institute of Economic Development, Warsaw School of Economics).
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