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Zastosowanie metod taksonomicznych w estymacii
wskaznikow ubostwa’

Streszczenie. W artykule opisano mozliwosci wykorzystania metod taksono-
micznych do konstrukcji kompleksowych miernikow poziomu ubostwa. Mogg one
stuzyc¢ jako zmienne pomocnicze w estymacji wskaznikow ubostwa na roznych
poziomach przestrzennych. Zastgpienie szeregu zmiennych objasniajgcych przez
Jjeden starannie wyznaczony miernik syntetyczny utatwia dokonanie estymacyi,
a przy tym pozwala spojrzec¢ na kazdy model jako na integralng catosc¢. Kon-
strukcje miernikow kompleksowych do roznych zbiorow danych oparto na podej-
Sciu wykorzystujgcym metode odwroconej macierzy korelacji w procesie weryfi-
kacji korelacyjnej, mediane Webera w normalizacji oraz na wzorcu rozwojo-
wym. Zbiory te mialy zarowno charakter jednolitych, jak rowniez bardzo ob-
szernych i zroznicowanych dziedzinowo zasobow. W drugim przypadku zastoso-
wano podejscie wielokryterialne. Rozpatrywane dane mialy forme panelowq, co

! Opracowanie powstato w wyniku pracy badawczej pt. Dezagregacja wskaznikéw Strategii Eu-
ropa 2020 na poziom NTS 2 z zakresu pomiaru ubostwa i wykluczenia spotecznego, prowadzonej
w ramach projektu Wsparcie systemu monitorowania polityki spéjnosci w perspektywie finansowej
2007—2013 oraz programowania i monitorowania polityki spojnosci w perspektywie finansowej
2014—2020. Projekt byt wspotfinansowany przez Uni¢ Europejska ze srodkéw Programu Opera-
cyjnego Pomoc Techniczna 2007—2013. Zawarte tu treci zostaly zaprezentowane przez autorow
podczas ogolnopolskiej konferencji naukowej Pomiar ubostwa i wykluczenia spolecznego w ukta-
dach regionalnych i lokalnych, ktéra odbyla si¢ w Poznaniu 11 i 12 czerwca 2015 r. Zawarte
w artykule opinie sg wylacznie opiniami jej autoréw, a uzyskane wyniki nie majg charakteru ofi-
cjalnych danych statystyki publiczne;j.



wymagato zmodyfikowania tradycyjnego podejscia w zakresie weryfikacji
zmiennoSciowej i korelacyjnej. W opracowaniu ukazano efekty wykorzystania
uzyskanych miernikow w estymacji wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pra-
cy oraz wskaznika pogiebionej deprywacji materialnej, dokonanej przy uzyciu
modelu Faya-Herriota. Porownano je tez z wynikami estymacji bezposredniej.

Stowa kluczowe: wskaznik bardzo niskiej intensywnosci pracy, wskaznik po-
glebionej deprywacji materialnej, miernik taksonomiczny, estymacja bezposred-
nia, model Faya-Herriota.

We wspodlczesnym $wiecie skuteczne zwalczanie ubostwa i wykluczenia spo-
lecznego wymaga wiedzy o jego natezeniu i przestrzennym zréznicowaniu. Ma
to swoje odzwierciedlenie w przyjetej strategii Furopa 2020, do ktorej wiaczono
cztery wskazniki majagce monitorowa¢ zmiany w tej dziedzinie. Przedmiotem
opisanej tu analizy sa dwa wskazniki:

e bardzo niskiej intensywnos$ci pracy w gospodarstwach domowych — de-
finiowany jako udzial os6b w wieku 0—59 lat mieszkajacych w gospodar-
stwach domowych, w ktorych osoby doroste (w wieku 18—59 lat) pracujg nie
mniej niz wynosi 20% ich catkowitego potencjalu pracy w liczbie ludno$ci
ogotem w tej grupie wieku,

¢ poglebionej deprywacji materialnej — okreslany jako odsetek osob, ktore
deklaruja brak mozliwosci realizacji ze wzgledéw finansowych przynajmniej
czterech z dziewigciu nastepujacych potrzeb: 1) terminowych oplat zwigza-
nych z mieszkaniem, sptatach rat, kredytow; 2) ogrzewania mieszkania od-
powiednio do potrzeb; 3) pokrycia niespodziewanego wydatku; 4) spozywa-
nia migsa lub ryb co drugi dzien; 5) optacenia tygodniowego wyjazdu wszyst-
kich cztonkéw gospodarstwa domowego na wypoczynek raz w roku; 6) po-
siadania telewizora kolorowego, jak réwniez posiadania: 7) pralki; 8) samo-
chodu; 9) telefonu.

Rosnace potrzeby informacyjne w zakresie miedzy innymi owych dwoch
wskaznikow sg szczegdlnie zauwazane w ujeciu regionalnym. Stanowig one
w ostatnich latach istotny impuls do poszukiwania nowych, lepszych metod
uzyskiwania i szacowania takich danych. Wazng rolg w tej mierze odgrywa sta-
tystyka matych obszarow (SMO). Ze wzgledu na jej wlasnosci moze peic co-
raz wazniejszg role w ksztalttowaniu nowoczesnych technik uzyskiwania infor-
macji. Jej metody ukierunkowane sa na obnizenie kosztoéw badan przy jednoczes-
nym zmniejszeniu obcigzen respondentdw poprzez wykorzystanie dodatkowych
informacji pochodzacych spoza badanej domeny, zwickszajac dzieki temu efek-
tywnie wielko$¢ proby, a w konsekwencji precyzje uzyskiwanych oszacowan.

Efektywnos¢ stosowania metody SMO zalezy jednak od wielu czynnikow.
Oprocz klasycznych uwarunkowan istotne znaczenie ma takze wtasciwy dobor
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zmiennych pomocniczych. Wymaga to nierzadko analizy obszernych zasobow
informacji statystycznych opisujacych rozmaite ztozone zjawiska spoteczno-
-gospodarcze (jak np. rynek pracy, infrastruktura, gospodarka komunalna itp.).

Z uwagi na charakter tych zjawisk zmienne je charakteryzujace s3 ze soba
Scisle powigzane w réznym zakresie i — przede wszystkim w obrgbie danego
zjawiska ztozonego — skladaja si¢ na nierozerwalng catos$¢. Laczne rozpatry-
wanie takich zmiennych w estymacji wydaje si¢ by¢ zatem ze wszech miar po-
zadane, pozwala bowiem uwzglednic¢ site i kierunki ich wzajemnych zwiazkéw
rozmaitego typu oraz komplementarno$¢ informacyjng. Najefektywniejszym
sposobem prowadzacym do tego celu jest konstrukcja zmiennej syntetycznej
(zwanej metacechg), dokonana na podstawie warto§ci wyodrebnionych zmien-
nych diagnostycznych. Zmienna ta w sposob jednowymiarowy odzwierciedla
bowiem ksztaltowanie si¢ okreslonych obserwacji wielowymiarowych. Uprasz-
cza to proces estymacji oraz zapewnia lepszy wsad informacyjny w poréwnaniu
z modelami, gdzie istotno$¢ kazdej zmiennej i jej wkiad do modelu sg ustalane
odrgbnie (a nawet jesli wstawia si¢ don zmienne interakcyjne — np. iloczyny
zmiennych podstawowych — to i tak nie da si¢ tg droga uwzgledni¢ wszystkich
zwiazkéw miedzy nimi). Dzigki temu moze by¢ ona efektywnie uzyta w mode-
lach estymacji dla matych obszarow, ktore oparte sa na zmiennych pomocni-
czych.

W artykule zaprezentowano mozliwo$ci konstrukcji takiego miernika. Wska-
zano takze na mozliwo$¢ jego wykorzystania jako zmiennej pomocniczej
w estymacji wspomnianych dwéch wskaznikow ubdstwa dla wojewodztw. Es-
tymacji takiej dokonano przy uzyciu modelu Faya-Herriota.

Wykorzystanie kompleksowego miernika zamiast wyjsciowych zmiennych
pomocniczych jako regresorow motywowane byto potrzeba zwickszenia efek-
tywnosci i jakosci docelowych oszacowan. Ze wzgledu na zatozenia badania
i dostepnos¢ odpowiednich informacji rozpatrywano zestawy zmiennych wyj-
sciowych o do$¢ szczegdlnym charakterze — oba mialy charakter panelowy
(dotyczyty lat 2005—2012), a jeden z nich okazat si¢ roznorodny dziedzinowo
i obszerny. Konstrukcje miemnika kompleksowego trzeba bylo odpowiednio
zmodyfikowa¢ w celu uwzglednienia tej specyfiki.

W czesci pierwszej artykutlu przedstawiono konstrukcje miernika komplek-
sowego, uwzgledniajacej panelowy i wielokryterialny charakter zmiennych.
Przytoczono tutaj takze istotg estymacji bezposredniej i modelu Faya-Herriota.
Nastepnie, w drugiej czesci artykutu, zaprezentowano pierwszy zestaw wskazni-
kow uzytych do konstrukcji miernika opartego na taksonomii wielokryterialnej,
efekty jego weryfikacji oraz wyniki konstrukcji, a takze efektywnos¢ zastoso-
wania owego miernika w modelu estymacyjnym w porOéwnaniu z estymacja
bezposrednig. Trzecia cze$¢ zostata poswigcona analogicznej analizie dotyczacej
drugiego z rozpatrywanych zestawdw. Obliczenia przeprowadzono przy uzyciu
programu SAS Enterprise Guide 4.3 (z uwzglednieniem jego $rodowiska IML)
oraz §rodowiska R. Cato$¢ wienczg stosowne wnioski.

Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



ZASADY KONSTRUKCJI MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO
1 BUDOWY MODELI ESTYMACYJNYCH

Jak juz wcze$niej wspomniano, zmienna syntetyczna stuzy do jednowymia-
rowego opisu wielowymiarowych zjawisk spoleczno-gospodarczych. Kazdy
obiekt (ktorym bywa — tak jak w omawianym przypadku — obszar przestrzen-
ny, ale moze to by¢ rowniez grupa firm, osob, instytucji itp.) opisany jest przy
pomocy danych liczbowych odzwierciedlajacych poszczegdlne aspekty anali-
zowanego zjawiska. Budowa takiego miernika jest wieloetapowa.

Pierwszy krok w tym zakresie stanowi dobér zmiennych wyjsciowych. Mu-
sza by¢ one mierzalne, logicznie powigzane z rozpatrywanym zjawiskiem zto-
zonym oraz charakteryzowa¢ si¢ takimi wlasciwosciami, jak: odpowiednia ja-
ko$¢ i r6znorodnos¢ informacyjna, istotno$¢ z punktu widzenia analizowanych
zjawisk, kompletno$¢ informacji na temat wszystkich aspektéw istotnie wptywa-
jacych na ksztatt danego zjawiska ztozonego®, jednoznacznoéé i precyzja zdefi-
niowana czy wzajemne powigzanie z logicznego punktu widzenia. Zmienne
wyj$ciowe winny mie¢ takze charakter wskaznikowy. Ze wzgledu bowiem na
naturalne roznice, jakie wystepuja pomiedzy niektorymi obszarami przestrzen-
nymi a pozostalymi, te sporadyczne wyjatki beda juz na wstepie trudno porow-
nywalne z innymi. Na przyktad miasta na prawach powiatu pod wzglgdem de-
mograficznym i mieszkaniowym begda si¢ wyrdzniaé. Zastosowanie zmiennych
wskaznikowych pozwala te niedogodnosci w znacznym stopniu zniwelowac.

Drugi etap analizy polega na weryfikacji zmiennych. Ma ona na celu wyod-
rebnienie spos$réd zgromadzonych zmiennych takich, ktére z punktu widzenia
rozpatrywanego zjawiska ztozonego wnosza najwigkszg warto$¢ informacyjno-
-réznicujagcg w odniesieniu do wiedzy o rozpatrywanych obiektach. Weryfikacja
owa przebiega w dwoch krokach.

Najpierw dokonywana jest selekcja pod katem zmiennosciowym. Eliminuje
si¢ wtedy zmienne o zbyt niskiej zmiennosci (zréznicowaniu), a zatem wykazu-
jace zbyt mata moc roznicujaca badane obiekty. Zmienna, ktora nie wykazuje
odpowiedniego zréznicowania staje si¢ zatem w tym kontekScie bezuzyteczna.
Wobec tego eliminacji podlegaja zmienne, dla ktoérych warto$¢ bezwzgledna
wspotczynnika zmiennos$ci ksztattuje si¢ w pewnej arbitralnie ustalonej wartosci
progowej. Za takg wielko$¢ najczgsciej przyjmuje si¢ 0,1 (10%).

Pozostawione w modelu zmienne poddaje si¢ z kolei weryfikacji korelacyjnej.
Ma to na celu eliminacj¢ danych nadmiernie skorelowanych, czyli bedacych
nos$nikami podobnej informacji co inne. Pod uwage nalezy zatem wzia¢ wspot-
czynniki korelacji wszystkich par zmiennych. Punkt wyjscia stanowi tutaj wy-
znaczenie macierzy korelacji zmiennych.

W celu uzyskania integralno$ci modelu taksonomicznego (i wszystkich po-
wigzan wystepujacych pomigdzy rozpatrywanymi zmiennymi — nie tylko for-

2 Wiadomo ze w praktyce jest to niemozliwe — jako ze nie wszystkie czynniki wptywajace na
owo zjawisko sg obserwowalne czy kwantyfikowalne (czyli dajg si¢ opisaé w postaci liczb) — ale
nalezy dazy¢ do maksymalizacji poziomu owej wyczerpalnosci.
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malnych, wyrazonych np. korelacjg) zastosowano metode odwroconej macierzy
korelacji (Malina, Zelias, 1998; Mtodak, 2006). Polega ona na tym, ze wyzna-
czana jest macierz odwrotna do macierzy korelacji zmiennych Pearsona R, czyli
R™'. Nastepnie bada si¢ elementy diagonalne owej odwrdconej macierzy korela-
cji R™'. Jezeli zmienne nie wykazujg wielu $cistych wspétzaleznoéci, to jej ele-
menty diagonalne sa czynnikami inflacji wariancji (Variance Inflation Factor —
VIF) dla danych zmiennych w poréwnaniu z innymi i wynosza (Neter i in.,
1985):

1) _ _ 1
r§ )_VIFJ'_I_Rg (1)

J

gdzie R; — wspotczynnik determinacji regresji j-tej zmiennej wzgledem pozo-
statych, j=1,2, ..., p, p — liczba zmiennych w modelu po weryfikacji zmien-
nosciowej. Ze wzoru (1) wynika, ze diagonalne elementy macierzy R™' winny
naleze¢ do przedziatu [1, «). Jesli owe elementy sg zbyt duze — np. wicksze od
10 — oznacza to wadliwe uwarunkowanie numeryczne macierzy R, czyli
nadmierne skorelowanie danej zmiennej z pozostatymi. Jezeli wystepuje tylko
jedna zmienna o tej wlasnosci, to ja si¢ eliminuje.

W przypadku wystepowania wigkszej liczby takich zmiennych mozna bytoby
wprawdzie wyeliminowaé wszystkie, ale najczesciej prowadzitoby to do nad-
miernego uszczuplenia — zeby nie rzec: marnotrawstwa — zasobu informacyj-
nego modelu. Zazwyczaj bowiem wystarczy eliminacja niektorych z nich, aby
elementy diagonalne odwroconej macierzy korelacji pozostatych zmiennych
byly dostatecznie niskie. I wlasnie t¢ metode zastosowano w naszej analizie.
Jako dodatkowe kryterium eliminacji w opisanych sytuacjach przyje¢to poziom
skorelowania z oszacowaniem bezposrednim docelowych wskaznikow. W przy-
padku owych ,.kolizji” w modelu pozostawiano te zmienne, ktore byly silniej
z rzeczonymi wskaznikami skorelowane.

W wyniku weryfikacji zmienno$ciowo-korelacyjnej uksztalttowany zostaje
zestaw zmiennych (lub cech) diagnostycznych. Whasciwa konstrukcja miernika
taksonomicznego wymaga dokonania stymulacji i normalizacji owych zmien-
nych. W tym celu dokonuje si¢ identyfikacji kierunku oddzialywania zmiennych
na status obiektow z punktu widzenia rozpatrywanego zjawiska ztozonego. Ze
wzgledu na 6w kierunek zmienne diagnostyczne dzieli si¢ na:

e stymulanty — zmienne, ktérych wyzsza warto$¢ §wiadczy o lepszej pozycji
obiektu w danym kontekscie;

e destymulanty — im wyzsza warto$¢ danej zmiennej, tym gorsza pozycja
obiektu w rozwazanym zjawisku;

e nominanty — zmienne majgce optymalny poziom wartosci (punkt przegie-
cia), ponizej ktorego maja charakter stymulanty, a powyzej destymulanty lub
na odwrot.

Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



Klasyfikowanie zmiennej do jednej z trzech kategorii odbywa si¢ zazwyczaj
na podstawie doswiadczenia i rozeznania badacza. Obarczone jest ono zatem
okreslong dozg subiektywizmu. Jednak w przypadku opisywanych tu badan,
istotng role odgrywa korelacja ze zmienng docelowa. Zmienne diagnostyczne
dodatnio skorelowane z bezposrednim oszacowaniem wskaznika bardzo niskiej
intensywnosci pracy w gospodarstwach domowych czy wskaznika poglebionej
deprywacji materialnej uznawano zatem za stymulanty, za$ skorelowane ujem-
nie — za destymulanty. Nominant nie bylo. Stymulacja polegata na sprowadze-
niu destymulant do formy stymulant poprzez zmiang ich znaku na przeciwny
celem ujednolicenia charakteru wszystkich zmiennych diagnostycznych.

Normalizacja natomiast to sprowadzenie (wyrazonych zazwyczaj w rdznych
jednostkach miary i majacych odmienny zakres warto$ci) zmiennych diagno-
stycznych do najlepszej, porownywalnej postaci, np. poprzez standaryzacje,
unitaryzacj¢ lub przeksztalcenia ilorazowe (Zelias, 2002; Mtodak, 2006). Naj-
lepsza jest jednak taka normalizacja, ktora traktuje model jako integralng catos¢,
nalezycie uwzgledniajac site i kierunki wzajemnych powiazan miedzy zmien-
nymi diagnostycznymi, a réwnocze$nie minimalizujac wpltyw incydentalnych
obserwacji odstajacych na koncowy rezultat. W analizie wykorzystano tego
rodzaju podejécie oparte na medianie Webera (Mtodak, 2006, 2009).

Niech Xi, Xo, ..., X, oznacza zestaw zmiennych diagnostycznych, x; — ob-
serwacj¢ zmiennej JX; dla i-tego obiektu, za$ y; = (xi1, X2, ..., Xin) — wektor ob-
serwacji zmiennych dla obiektu i, i=1,2,...,n, j=1,2,...,m (n — liczba
obiektow, m — liczba zmiennych diagnostycznych). Mediane Webera definiuje
si¢ wowczas jako wektor @ =(6,, 6, ...,6,) € R", ktory minimalizuje sumg¢

euklidesowych odlegtosci od punktow yi, 2, ..., s, czyli spelnia nastepujaca
rowno$¢ optymalizacyjna:

m m

Z Z(xu ) —mlnz Z(XU ) (2)

Yele =1

Celem jeszcze lepszego uodpornienia wynikéw analizy na niekorzystny
wplyw obserwacji odstajacych zastosowano uci¢ty (trimmed) wersje rdGwnania
(2), czyli ograniczono si¢ do sumowania po k (k < n) najmniejszych odleglosci

czastkowych, otrzymujac wektor o= (51 ,0, ..., 5,” )e R™ spetniajacy rownosé¢
(Vandev, 2002):

K m K m
> Z(x(,-)j —0;] =min} > (x; =3 F 3)
Oznaczenie (i) we wzorze (3) odnosi si¢ do indeksu obserwacji odpowiadaja-
cej obiektowi, dla ktoérego jego odleglos¢ od danego punktu jest i-ta co do wiel-

6
Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



kosci (w kolejnosci niemalejacej). W naszym przypadku przyjeto ucigcie pigcio-
procentowe, tzn. potozono k=[0,951]’. Normalizacja dokonana przy uzyciu
ucietej mediany Webera ma postac:

o x%-06
7 = 71,4826-mad(X) @)
gdzie mad(X;)= med x;—0,|, dla i=1,2,....n, j=1,2, ..., m (Miodak,

2006).

Majac przygotowane w ten sposob zmienne diagnostyczne przechodzi si¢
do konstrukcji taksonomicznego miernika rozwoju. Jest to sztuczny, idealny
obiekt, do ktorego beda pordwnywane inne obiekty. W tym przypadku za
wzorzec rozwojowy uwazano taki obiekt ¥ opisany wektorem

v=(Y, %, ..., ) eR™, ze:

V)=, max z (%)
dla kazdegoj=1,2, ..., m.

Nastepnie ustala si¢ odleglos¢ kazdego obiektu od wzorca. Mozna to uczy-
ni¢ stosujac rozmaite miary odleglosci, np. metryke taksowkowa (zwang tez
miejska lub Hamminga), metryke ecuklidesowa, odleglos¢ medianowa itp.
W naszym przypadku dystans i-tego obiektu od wzorca zdefiniowano przy uzy-
ciu odlegltos$ci medianowe;j:

d; = med |zj v, (6)

dla kazdegoi=1,2, ..., n.

Ostatni etap procedury to wyznaczenie miernika syntetycznego (zwanego
tez metacechq). Dla obiektu i-tego jest on zdefiniowany jako funkcja jego odle-
glosci od wzorca rozwojowego:

def d i
M (@) + 2.5mad(d) )

dla kazdego i=1, 2, ..., n, gdzie d = (d, d>, ..., dn). Stata 2,5 nazywana bywa
odpornosciowg wartoscig progowq (Rousseeuw, Leroy, 2005). Miernik wyrazo-
ny wzorem (7) jest w znacznym stopniu uodporniony na wystgpowanie obser-

3 [a] oznacza czes¢ catkowity liczby rzeczywistej a, czyli najwicksza liczbe catkowitg nie wigk-
sza od a.
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wacji odstajacych, mogacych zaburza¢ finalne rezultaty. Miernik 4 moze przyj-
mowac¢ wartosci ujemne. W takim przypadku dostarcza on informacji o istotnym
odchyleniu obiektu od pozostatych, dla ktorego takg warto$¢ osigga. Im wyzsza
warto$¢ miernika u, tym lepsza jest sytuacja obiektu pod rozpatrywanym wzgle-
dem. W opisanym przypadku ma to wydzwick cokolwiek pejoratywny, gdyz
okreslenie ,,lepszy” oznacza tutaj wigksze ubostwo.

W zaprezentowanej tu pracy badawczej postugiwano si¢ jednak pewnymi ro-
dzajami danych, ktore wymagaly zastosowania specjalnego podej$cia w zakresie
analizy taksonomicznej. Pierwsza z takich sytuacji to znaczna wszechstronno$¢
zbioru danych. Zawierat on bowiem zestawy bardzo licznych zmiennych wskaz-
nikowych opisujacych rozmaite dziedziny zycia spoteczno-gospodarczego, ktdre
w mniejszym badz wigkszym stopniu sa powiazane ze skalg ubostwa reprezento-
wang przez badane wskazniki i na nig oddzialujg. W takim przypadku dokonywa-
no podzialu zestawu zmiennych na podzestawy zmiennych opisujacych poszcze-
go6lne dziedziny (np. demografia, rynek pracy, warunki zycia itp.). Kazda z tychze
dziedzin jest wobec tego traktowana jako odrebne zjawisko ztozone.

Do kazdego zestawu zmiennych opisujacych dang dziedzing stosowano zatem
omoOwiong juz procedur¢ weryfikacji zmiennych i konstrukcji miernika synte-
tycznego. Nastepnie otrzymane dziedzinowe mierniki syntetyczne (ktore bywaja
takze w tego rodzaju okolicznos$ciach nazywane miernikami czgstkowymi) sta-
nowity zmienne, ktore poshuzyly do konstrukcji miernika kompleksowego.
Z uwagi na metodologi¢ wyznaczania miernikow czastkowych, wszystkie sa
stymulantami. Tak wiec wystarczyto przeprowadzi¢ normalizacj¢ (4), okresli¢
wzorzec rozwojowy wedlug wzoru (5) oraz odleglosci obiektow od niego we-
dlug wzoru (6) a na koniec obliczy¢ wartosci samego miernika oparte na formu-
le (7). Tego typu postepowanie nazywa si¢ taksonomiq wielokryterialng. Pojgcie
to skadinad ma o wiele szersze znaczenie, gdyz stosuje si¢ je do roznych mecha-
nizméw klasyfikacji i porzadkowania obiektow wielocechowych, opartych na
podobnej idei algorytmu dwustopniowego (Malina, 2002).

Dane — jak juz wspomniano na wstgpie — dotyczyly lat 2005—2012,
w zwigzku z czym wystgpita tez inna specyficzna sytuacja. Dane te miaty cha-
rakter panelowy, co oznacza, ze obejmowaly zarowno komponent przestrzenny
(wojewodztwa), jak tez czasowy (8 lat). Mowiac bardziej formalnie, chodzi tutaj
o model trojwymiarowej tablicy danych X = [x;], i=1,2,...,n, j=1,2,...,m,
t=1,2,...,7, przy czym n i m to — tak jak poprzednio — liczba obiektow
i zmiennych wyjsciowych, odpowiednio, za$ T— liczba rozpatrywanych okresow.

Oczywistym wydaje si¢, ze weryfikacja zmiennosciowo-korelacyjna winna
odpowiednio wyzyskiwaé informacje tkwigcg zardowno w zréznicowaniu prze-
strzennym, jak i czasowym. Interesuja nas bowiem oba te wymiary zmienno$ci.
Wymagato to wobec tego specjalnego dostosowania metod wczesniej opisanych.

Weryfikacja zmienno$ciowa polegata zatem na wyznaczeniu ucigtych median
Webera ©,,0,,...,0, € R™ dla kolejnych okresow, ;= (@ﬂ, O, ..., @[m),
t=1,2, ..., 7. Natej podstawie definiuje si¢ macierz kompleksowa:
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6-[0761..07]

rozmiaru mxt i wyznacza si¢ jej mediang Webera @ = (61*, 6,.. 0, )e R™.
Kompleksowy wskaznik zmienno$ci zmiennej X; ma wowczas postac:

ad; (o
cv, M (8)

R

J

gdzie mad; (G)): tflf.({ ) 0; — 0,

, j=1,2,...,m (Mlodak, 2005).

Weryfikacja korelacyjna wymagata z kolei wyznaczenia macierzy korelacji
Pearsona dla kazdego z badanych okresow, czyli:

R, =[r] ©)

gdzie 7, oznacza wspotczynnik korelacji Pearsona zmiennych X; 1 X; w okresie
tj,k=1,2,...,m, t=1,2,...,7. Wykorzystujac macierz dang wzorem (9),
stworzono kompleksowa macierz korelacji z tych wspolczynnikow, ktore sa
maksymalne co do wartosci bezwzglednej. Chcemy by w mozliwie najwigkszym
stopniu wychwyci¢ wszelkie zalezno$ci korelacyjne w obu wymiarach — prze-
strzennym i czasowym. Formalnie rzecz ujmujac, kompleksowa macierz korela-
¢ji w tym przypadku ma postac:

R" = [r}] gdzie ry =rp  jesli |ijt*

=, max |ry| (10)

T k=1,2,...,m.

Dalsze postgpowanie jest zgodne z opisang wcze$niej metoda odwrdconej
macierzy korelacji. W przypadku wigkszej liczby zmiennych nadmiernie skore-
lowanych ze soba uwzgledniano poziom ich skorelowania ze zmienng objasnia-
ng — eliminowano zmienne mniej skorelowane ze zmienng docelowa. Warto
zaznaczy¢, ze praca na danych panelowych wymagata sporo wysitku. Po pierw-
sze, macierz odwrotna do macierzy (10) nie musi by¢ tak wyrazista co do ele-
mentéw diagonalnych, jak w przypadku klasycznym — wzor (1). Po drugie,
wystepowato wiele wspotzaleznosci i wysokiego skorelowania, co powodowato
niemoznos$¢ odwrocenia macierzy lub mniejsze od jeden — nawet ujemne —
wartoéci na przekatnej macierzy odwrotnej. Uporanie si¢ z tymi problemami
spowodowato konieczno$¢ wniesienia takze dozy subiektywizmu do tej weryfi-
kacji. Kolejne kroki konstrukcji miernikdw syntetycznych byly takie same, jak
w typowym przypadku. Dla §cistosci warto nadmieni¢ jeszcze, ze w tej kon-
strukcji obiekty miaty form¢ przestrzenno-czasows, to znaczy obiektem byt stan
danego obszaru przestrzennego w danym roku.
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Wyjsciowym estymatorem wykorzystywanym w SMO jest estymator bez-
posredni. W literaturze estymator ten wystepuje rowniez pod nazwa estymatora
Horvitza-Thompsona badz ekspansyjnego. Czesto jest on traktowany jako punkt
odniesienia w poréwnywaniu efektywnosci z innymi estymatorami (tzw. esty-
mator referencyjny). Estymator bezposredni opiera si¢ jedynie na informacji
pochodzacej z badania reprezentacyjnego dla danej domeny*.

Estymatorem bezposrednim wartosci globalnej w domenie i, gdzie
i=1,2,...,m, jest wazona suma warto$ci zmiennej y pochodzacych z proby s
odpowiadajacej domenie i o liczebnosci n;:

J;i = zwljylj = 1: 2: s N (11)

Jesi
gdzie:

y; —oszacowana warto$¢ globalna dla i-tej domeny;

wj; —waga przypisana do jednostki j w i-tej domenie, ktora zalezna jest od
schematu losowania i czesci proby s; nalezacej do i-tej domeny;

y; —wartos$¢ dla j-tej jednostki w i-tej domenie. Catkowita liczebno$¢ proby s
wyraza si¢ przy tym wzorem: n = Zi n;. Wzor na wariancj¢ estymatora

bezposredniego mozna znalezé w monografii Rao® (2003).

Estymator bezposredni jest nieobciazony i efektywny w przypadku odpo-
wiedniej wielkos$ci proby. Jednak w badaniach statystyki publicznej zdarzajg si¢
takze przypadki braku jednostek w prébie dla danej domeny. W takim przy-
padku nie jest mozliwe wykorzystanie estymatora bezposredniego w procesie
estymacji. Réwniez w sytuacji niewielkiej liczebnos$ci proby w danej domenie
zastosowanie estymatora bezposredniego (cho¢ mozliwe) jest nieuzasadnione ze
wzgledu na wysoka wariancje. Jednym ze sposobow szacowania parametrow
w takiej sytuacji stanowi wykorzystanie estymacji posredniej w postaci modelu
Faya-Herriota.

Model Faya-Herriota zostat zaproponowany w 1979 r. jako narzedzie do
estymacji dochodu w mato licznych domenach pod wzgledem wielkos$ci proby.
Nalezy do tzw. modeli na poziomie obszaru, co oznacza, ze jego uzycie nie
wymaga dostgpu do danych jednostkowych z badania pelnego. W ten sposob
znacznie zwigksza si¢ spektrum zastosowan modelu, poniewaz dostepnosc

4Klasa estymatorow, ktore wykorzystujg informacje jedynie z rozwazanej domeny z badania
reprezentacyjnego jest szersza i rowniez mozna je okre$li¢ mianem bezposrednich. Przykladem
moze tu by¢ uogélniony estymator regresyjny GREG, w ktérym dopuszcza si¢ uzycie informacji
dodatkowych w postaci zmiennych pomocniczych. Nie zmienia to jednak charakteru estymatora,
ktory w dalszym ciagu nalezy do grupy estymatoréw bezposrednich, gdyz informacje te nadal
pochodza z tej samej domeny co zmienna, dla ktorej dokonuje si¢ odpowiednich szacunkow.

5 Rao (2003), s. 12.
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danych dla badanej domeny jest duzo wigksza. Ponadto model Faya-Herriota
okazuje si¢ stosunkowo tatwy w zastosowaniu i ma korzystne wilasciwosci
empiryczne.

Estymator zaproponowany przez Faya i Herriota (1979) opiera si¢ na
liniowym modelu mieszanym i jest wyrazony zaleznos$cia:

éile.T,BJrvl«Jre,« i=1,..,m (12)

gdzie: é, jest oszacowang warto$cig w domenie i, x! to wektor zmiennych
objasniajacych dla obszaru i o wymiarach px1, v; jest efektem obszaru o

vi <N (O,O'vz), a e; stanowi blad losowy szacunku z proby e “ N (O,S”i)

0 znanej wariancji .

Estymator BLUP (najlepszy liniowy estymator nieobcigzony — ang. Best
Linear Unbiased Predictor) dla modelu (12) opisany jest wzorem:

é;BLUP = 7/iéi +(1—7i )xiTE (13)
gdzie:
2
Oy
Vi= o2+, (14)

oraz E = E(O'vz)z{ixixf /(t,//,« +0? )}_ {ixié,- /(t,//,— +0? )}

Zgodnie ze wzorem (12) estymator BLUP jest $rednia wazona oszacowania
bezposredniego w domenie 6; oraz estymatora syntetycznego regresyjnego
xiTE. Waga 7,€(0,1) wyrazona wzorem (13) mierzy niepewno$¢ wynikajgca
z opisu 6; przez model regresyjny, majgc na uwadze wariancj¢ migdzyobszarowa
o? wzgledem calkowitej wariancji w; + o2 . W przypadku malej wariancji o?
lub duzej wariancji, wynikajacej ze schematu losowania i;, waga y; bedzie
mata 1 wigkszy udzial zostanie przypisany estymatorowi syntetycznemu. Mata
wariancja y; lub duza o? powoduje przypisanic wiekszej wagi y; estyma-

torowi bezposredniemu. Obcigzenie 6,°2YF mozna wyrazi¢ formuta:

BGP )~ (1- 3, \xT B - ) (15)
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gdzie f =E, (E ) to warunkowa warto$¢ oczekiwana estymatora ,E wzgledem
0= (491, O,,..., 49,,1). Ze wzoru (14) wynika, ze obcigzenie zwigzane ze schematem

losowania dazy do zera, gdy y; — 0.

Estymator BLUP (12) jest zalezny od wariancji miedzyobszarowej o2, ktora
w praktyce jest nieznana. Do estymacji tej wartosci mozna wykorzysta¢ szereg
metod. Do najpopularniejszych naleza te oparte na momentach. Zastgpujac
w estymatorze BLUP (13) o} przez jego oszacowanie &7 otrzymuje sie
estymator EBLUP (Empirical Best Linear Unbiased Predictor):

710 = 7,6, +(1- 7. )xT B (16)
gdzie y; i ,lAf sg warto$ciami y; i E , w ktorych o zostalo zastapione przez 2.

Estymator EBLUP jest nieobcigzony ze wzgledu na model, w przypadku gdy
vi 1 e; maja rozklad symetryczny wokét 0 (w szczegdlnosci, gdy vi 1 e; maja
rozktad normalny).

KONSTRUKCJA MIERNIKA DLA ZESTAWU WIELOKRYTERIALNEGO
1 JEGO WYKORZYSTANIE

W tej czgsci artykulu prezentujemy wyniki przeprowadzonych konstrukeji
miernika kompleksowego, ktoére nastgpnie znalazly zastosowanie w estymacji
docelowych wskaznikow ubdstwa. Rozpoczniemy od analizy danych dla najob-
szerniejszego zbioru wielokryterialnych danych panelowych dla lat 2005—2012,
w stosunku do ktérego trzeba byto zastosowac podejscie wielokryterialne i we-
ryfikacje uwzgledniajacg panelowy charakter danych.

Analiza dotyczylta 140 wskaznikoéw dla lat 2005—2012. Kazde wojewddztwo
w zakresie kazdej zmiennej bylo w tym uktadzie opisane przy pomocy o$miu
danych dla kazdego roku z tegoz zakresu czasowego. Zgromadzone informacje
statystyczne obejmowaly cztery dziedziny zycia spoleczno-gospodarczego: de-
mografie, gospodarke mieszkaniowa i komunalng, rynek pracy oraz szeroko
rozumiane warunki zycia. Kompleksowy wspotczynnik zmienno$ci wyznaczono
z wykorzystaniem wzoru (7). W ujeciu przecigtnym okazal si¢ on najwyzszy dla
rynku pracy i warunkow zycia.

Po usunieciu zmiennych, dla ktorych warto$¢ bezwzgledna kompleksowego
wspolczynnika zmienno$ci byta mniejsza od 10% oraz przeprowadzeniu kom-
pleksowej weryfikacji korelacyjnej opartej na formule (8), uzyskano nastgpujace
zestawy zmiennych diagnostycznych (w nawiasach podano ich charakter: S —
stymulanta, D — destymulanta):
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demografia:
0 saldo migracji wewngtrznych — kobiety na 1000 kobiet ogétem (D),
O zmiana liczby ludno$ci na 1000 mieszkancow (D),
0 udzial zgonow o0sob w wieku 20—59 lat w liczbie zgonoéw ogotem (S);
gospodarka mieszkaniowa i komunalna:
0 kwota wyptaconych dodatkow mieszkaniowych na jednego mieszkanca (S),
0 korzystajacy z instalacji kanalizacyjnej w % ogotu ludnosci na wsi (S),
0 korzystajacy z instalacji gazowej w % ogohu ludnosci na wsi (D);
e rynek pracy:
0 udzial bezrobotnych kobiet zarejestrowanych w wieku 55 lat i wigcej
w liczbie bezrobotnych kobiet ogotem (S),

O udziat kobiet poszkodowanych w wypadkach przy pracy (S),

0 zatrudnieni w warunkach zagrozenia ogdtem (S),

O stopa bezrobocia rejestrowanego, Polska=100 (S);

e warunki zycia:

0 jednostki wykreslone z rejestru REGON na 10 tys. ludnosci (S),

0 podmioty o liczbie zatrudnionych 10—49 na 10 tys. mieszkancéw w wieku
produkcyjnym (D),

0 liczba uczniéw przypadajacych na 1 komputer z dostgpem do Internetu
przeznaczony do uzytku uczniow — gimnazja (S),

0 liczba uczniéw przypadajacych na 1 komputer z dostgpem do Internetu
przeznaczony do uzytku uczniow — zasadnicze zawodowe (D).

Jak juz wspomniano wczes$niej, w kwalifikowaniu danej zmiennej do katego-
rii stymulant badz destymulant istotng rol¢ odgrywata wartos¢ jej kompleksowe-
go wspotczynnika korelacji z bezposrednim oszacowaniem wskaznika bardzo
niskiej intensywnosci pracy w gospodarstwach domowych dany wzorem (10).
I tak np. dla zmienne;j ,,liczba ucznidéw przypadajacych na 1 komputer z dostg-
pem do Internetu przeznaczony do uzytku uczniow — gimnazja” wyniosta ona
0,6969, zas$ dla zmiennej ,,liczba ucznidow przypadajacych na 1 komputer z do-
stepem do Internetu przeznaczony do uzytku ucznidéw — zasadnicze zawodowe”
— —0,6080. W tabl. 1 zebrano wartos$ci podstawowej statystyki opisowej dla
miernikéw czastkowych oraz uzyskanego na ich podstawie miernika komplek-
sowego (metodg taksonomii wielokryterialnej).

TABL. 1. PODSTAWOWA STATYSTYKA OPISOWA DLA MIERNIKOW CZASTKOWYCH
I MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO — WIELOKRYTERIALNY WARIANT PANELOWY,

PRZEKROJ WOJEWODZTW
Gospodarka Micrmnik
Wyszczegolnienie Demografia mieszkaniowa Rynek pracy | Warunki zycia Komplek
i komunalna Ompleksowy
Srednia ........ooooovveveieeeeeen. 0,399 0,444 0,308 0,252 0,335
Odchylenie standardowe ......... 0,217 0,225 0,165 0,163 0,217
Wspotczynnik zmiennosci
W %) ...... 54,419 50,664 53,503 64,587 64,809
Minimum ... —0,237 0,045 —-0,030 —0,160 -0,167
Kwartyl 1 ... 0,258 0,261 0,208 0,144 0,213
Mediana ........ccceeeverirenieeneenns 0,413 0,437 0,280 0,261 0,477
13
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TABL. 1. PODSTAWOWA STATYSTYKA OPISOWA DLA MIERNIKOW CZASTKOWYCH
I MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO — WIELOKRYTERIALNY WARIANT PANELOWY,
PRZEKROJ WOJEWODZTW (dok.)

Gospodarka Miermnik
Wyszczegdlnienie Demografia mieszkaniowa Rynek pracy Warunki zycia K e
. ompleksowy
i komunalna
Kwartyl 3 ..o 0,583 0,603 0,434 0,349 0,477
Maksimum 0,948 1,000 0,703 0,612 0,860

Z1 6 d to: opracowanie wlasne z wykorzystaniem programu SAS Enterprise Guide 4.3.

Wida¢ zatem, ze miernik kompleksowy stanowi w jakim$ sensie wypadkowa
miernikow czastkowych. Uwage moze zwracaé znaczniejsze zroznicowanie
miernika dla warunkéw zycia. Wydaje si¢ to by¢ efektem najwigkszej r6znorod-
nosci zawartych w tej kategorii wskaznikéw wyjsciowych.

Warto wspomnie¢, ze pod wzglegdem wartosci czastkowego miernika rynku
pracy dominowato woj. zachodniopomorskie (co w tym przypadku oznacza
sytuacje najtrudniejszg) — z wyjatkiem roku 2012, kiedy to najlepiej wypadto
woj. dolnoslaskie. Z kolei najnizsze wartosci tego miernika w latach 2005—
—2009 zaobserwowano w woj. malopolskim. Pdzniej lepsza sytuacja wystapita
w woj. mazowieckim. W zakresie warunkow zycia odpowiedni miernik czast-
kowy wskazuje na dominacj¢ woj. kujawsko-pomorskiego w latach 2005—2007
1 2009. W 2008 r. najwyzszg warto$¢ rzeczonego miernika osiggneto woj. lubu-
skie, w 2010 r. — woj. Swietokrzyskie, w 2011 r. — woj. zachodniopomorskie,
natomiast w 2012 r. — woj. podlaskie. Zrdéznicowana byla tez sytuacja najlepsza
pod tym wzgledem: w latach 2005, 2010 i 2012 obserwowano ja w woj. mazo-
wieckim, w latach 2006, 2008 i 2009 — w woj. matopolskim, w 2007 r. —
w woj. $wietokrzyskim oraz w 2011 r. — w woj. wielkopolskim. Te dwa mier-
niki czgstkowe majg szczegdlnie istotne znaczenie w badaniu ubdstwa. Wartosci
miernika kompleksowego pokazano w tabl. 2.

TABL. 2. WARTOSCI MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO WEDEUG WOJEWODZTW

Wojewddztwa 2005 2006 2007 2008 2009 2010 2011 2012
Dolnoslaskie ................... 0,538 0,538 0,509 0,414 0,378 0,374 0,499 0,426
Kujawsko-pomorskie ..... 0,712 0,754 0,695 0,540 0,530 0,458 0,455 0,507
Lubelskie 0,334 0,237 0,338 0,262 0,215 0,276 0,256 0,171
Lubuskie 0,513 0,598 0,578 0,545 0,368 0,446 0,474 0,478
Lodzkie ....oovevieien 0,214 0,297 0,407 0,255 0,342 0,167 0,254 0,265
Matopolskie -0,119| -0,070 0,070 | -0,082| -0,041 0,066 0,090 0,047
Mazowieckie . -0,114 0,020 -0,030| -0,034| -0,126| -0,167| -0,044 -0,143
Opolskie .... 0,403 0,437 0,369 0,365 0,396 0,492 0,477 0,404
Podkarpackie . 0,102 0,199 0,145 0,149 0,185 0,132 0,155 0,157
Podlaskie ....... 0,197 0,520 0,307 0,323 0,238 0,319 0,348 0,311
Pomorskie .. 0,265 0,326 0,376 0,256 0,217 0,240 0,367 0,274
Sle}skie ........... 0,213 0,382 0,325 0,244 0,239 0,338 0,460 0,448
Swietokrzyskie . 0,108 0,256 0,115 0,338 0,289 0,318 0,308 0,378
Warminsko-mazurskie ... 0,789 0,860 0,743 0,645 0,468 0,510 0,613 0,566
Wielkopolskie ................ 0,279 0,324 0,208 0,246 0,181 0,327 0,378 0,374
Zachodniopomorskie ...... 0,746 0,758 0,708 0,647 0,597 0,581 0,704 0,529

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.
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Wartosci miernika kompleksowego jako ,,wypadkowa™ miernikéw czastko-

wych w znacznym stopniu odzwierciedlaja te spostrzezenia. Widaé¢ tutaj naj-
trudniejsza sytuacje w wojewodztwach warminsko-mazurskim (w latach 2005—

—2007 i 2012) i zachodniopomorskim (szczegoélnie w latach 2008—2011).

Z kolei najlepsza sytuacje notowano w wojewodztwach matopolskim (w latach

2005, 2006 1 2008) oraz mazowieckim (w 2007 r. i latach 2009—2012).

Zastosowanie miernika kompleksowego jako zmiennej pomocniczej w mode-
lu Faya-Herriota z wykorzystaniem estymatora EBLUP (16) do obliczonych

wskaznikdéw przyniosto rezultaty przedstawione na wykr. 11 2.

Wykr. 1. ESTYMACJA WSKAZNIKA BARDZO NISKIEJ INTENSYWNOSCI PRACY
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO
DLA DANYCH WIELOKRYTERIALNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN
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W przypadku estymacji wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pracy dopa-
sowanie modeli Faya-Herriota dla poszczegolnych lat bylo zréznicowane —
skorygowany wspolczynnik determinacji wynosit od 11,99% w 2007 r. do
63,62% w 2006 r. Widac¢ tutaj zdecydowang poprawg¢ precyzji oszacowania
szczegodlnie dla tych wojewddztw, w ktorych w ujeciu bezposrednim okazata si¢
ona najstabsza, a mianowicie gtdéwnie w wojewddztwach opolskim i podlaskim.
Stosunkowo najmniejszy zysk na precyzji uzyskano w przypadku wojewodztw
$laskiego 1 mazowieckiego.

Wykr. 2. ESTYMACJA WSKAZNIKA POGEEBIONEJ DEPRYWACJI MATERIALNEJ
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO
DLA DANYCH WIELOKRYTERIALNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN
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Z 16 dto: jak przy wykr. 1.

Nieco gorzej przedstawia si¢ dopasowanie modelu dla wskaznika pogiebionej
deprywacji materialnej. Tutaj skorygowany wspotczynnik determinacji nie prze-
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kroczyt 20% (najlepszy — 19,73% — okazat si¢ dla roku 2011). Jednak z po-
wodu nieistotno$ci miernika kompleksowego jako regresora oraz bardzo niskiej
wartosci tego wspotczynnika w jego klasycznej formie, w niektorych przypad-
kach, owa skorygowana warto$¢ byta nawet ujemna. Tak wigc — mimo okre-
Slonych zyskow na precyzji — specyfika tego wskaznika powaznie utrudnia
jego estymacje.

ANALIZA OPARTA NA ALTERNATYWNYCH DANYCH PANELOWYCH
DLA LAT 2005—2012

Przedstawiamy tu rezultaty innego doswiadczenia, tym razem z wykorzysta-
niem — znacznie mniejszego — alternatywnego zbioru danych panelowych dla
badanych lat, w stosunku do ktérego stosowanie wielokrotnosci nie byto po-
trzebne.

Oprocz opisanych analiz, podjeto inng probe konstrukcji miernika wykorzy-
stujac alternatywny, mniejszy zestaw danych panelowych dla lat 2005—2012,
jednak tym razem bez stosowania wielokryterialnosci. Wykorzystany zestaw
obejmowat 66 zmiennych wskaznikowych dotyczacych m.in. demografii,
ochrony zdrowia i opieki spotecznej, bezrobocia, warunkow pracy oraz wycho-
wania przedszkolnego dzieci.

Mediana kompleksowego wspotczynnika zmiennosci (13,97) okazata si¢ tu
nizsza niz $rednia arytmetyczna (20,53), za$ kwartyl trzeci (21,73) — znacznie
wyzszy od pierwszego (8,64). Zréznicowanie wartosci tego wskaznika jest za-
tem wyrazne, a jego rozktad cechuje pewna asymetria. Warto tez wspomniec, ze
zdecydowanie najwickszg zmiennos¢ sposrdd rozpatrywanych zmiennych prze-
jawial przyrost naturalny mezczyzn na 1000 mezezyzn, ktéra w tym przypadku
osiggnela ponad 366%.

Weryfikacje zmiennosciowo-korelacyjng prowadzono wedlug zasad dla danych
panelowych okreslonych wcze$niej. Z tym, ze w tym wariancie prac konstruowa-
no dwa odrebne zestawy zmiennych diagnostycznych: jeden — biorac pod uwage
korelacj¢ ze wskaznikiem niskiej intensywnosci pracy, a drugi — w efekcie oceny
skorelowania ze wskaznikiem poglgbionej deprywacji materialne;.

Dla wskaznika niskiej intensywnosci pracy zestaw zmiennych diagnostycz-
nych ma posta¢ (w nawiasie — jak poprzednio — podano jej charakter oraz
podano warto$s¢ kompleksowego wspodtczynnika korelacji (9) danej zmiennej
z bezposrednim oszacowaniem wskaznika niskiej intensywnosci pracy):

e liczba 0s6b z choroba nowotworowa na 1000 os6b (S; 0,6416),
e liczba wyplaconych dodatkow mieszkaniowych na 100 osob (S; 0,7036),
e udziat liczby bezrobotnych nowo zarejestrowanych w liczbie bezrobotnych

zarejestrowanych ogotem (S; 0,6077),

e udzial poszkodowanych w wypadkach przy pracy kobiet w liczbie pracuja-

cych kobiet ogoétem (S; 0,7439).
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Z kolei dla wskaznika poglebionej deprywacji materialnej zmienne diagno-
styczne to (dodatkowe adnotacje wedlug zasad jak wyzej, ale z punktu widzenia
bezposrednich oszacowan tego wskaznika):

e udziat liczby bezrobotnych kobiet zamieszkatych w miescie w liczbie bezro-
botnych kobiet zarejestrowanych ogétem (D; —0,7067),

e udziat liczby bezrobotnych kobiet z prawem do zasitku w liczbie bezrobot-
nych kobiet zarejestrowanych ogétem (S; 0,5228),

e udziat zatrudnionych w warunkach zagrozenia przez jedng grupe czynnikow
zwigzanych z ucigzliwo$cig pracy w liczbie zatrudnionych w warunkach za-
grozenia ogétem (D; —0,6568),

e liczba dzieci w wieku 3—35 lat przypadajaca na jedno miejsce w przedszkolu
(D; —0,5843).

Jak wida¢, optymalne zestawy zmiennych diagnostycznych réznig si¢ miedzy
soba. Korelacja optymalnych zmiennych z bezposrednim oszacowaniem wskaz-
nika poglebionej deprywacji materialnej co do wartosci bezwzglednej jest na
og6t nieco mniejsza niz w przypadku wskaznika niskiej intensywnos$ci pracy
1 odpowiadajacych mu zmiennych diagnostycznych. Wobec tego ewentualna
estymacja wskaznika poglebionej deprywacji materialnej na tym poziomie prze-
strzennym, przy uzyciu stosownego miernika syntetycznego opartego na odpo-
wiednim zestawie moze by¢ relatywnie bardziej obcigzona. Nalezy jednak pod-
kresli¢, ze w kazdym przypadku sg to zmienne o najwyzszym skorelowaniu
z bezposrednimi oszacowaniami odpowiednich wskaznikéw docelowych, tak
wiec wystepuje tu optymalno$¢ w tym zakresie. Tabl. 3 prezentuje podstawowa
statystyke opisowag dla miernikow syntetycznych skonstruowanych przy wyko-
rzystaniu tych zestawow.

TABL. 3. PODSTAWOWA STATYSTYKA OPISOWA DLA MIERNIKA SYNTETYCZNEGO —
ALTERNATYWNY WARIANT PANELOWY W PRZEKROJU WOJEWODZTW

Dla wskaznika
Wyszczegolnienie bardzo niskiej poglebionej deprywacji
intensywnosci pracy materialnej
Srednia arytmetyczna ..........co..coovveevveevveereeeseeesnnenn. 0,316 0,424
Odchylenie standardowe ..........cccocevveerveinieerierenenns 0,175 0,235
Wspotczynnik zmienno$ci W % .......ccceevvreeueucnennnes 55,297 55,376
MINIMUI ©aiiiiiceeee e —-0,006 -0,139
Dolny KWartyl .....cccceeoerirrieeenininnieeeerreieeeenes 0,192 0,291
MEIANA ..o 0,319 0,436
GOrny kwartyl ..o 0,443 0,623
MaKSIMUM ..o 0,710 0,781

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.

Warto dostrzec, ze zmienno$¢ miernikow w przypadku obu zestawow jest
zblizona, cho¢ miernik dla wskaznika poglebionej deprywacji materialnej przyjmu-
je raczej nieco wyzsze wartosci. Potwierdzajg to takze odpowiednie rozstepy tych
metacech. W tabl. 4 zamieszczono warto$ci obu miernikow wedtug wojewodztw.

18

Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



TABL. 4. WARTOSCI MIERNIKA SYNTETYCZNEGO WEDLUG WOJEWODZTW
I BADANYCH LAT

Wyszczegolnienie ‘ 2005 ‘ 2006 ‘ 2007 ‘ 2008 ‘ 2009 ‘ 2010 ‘ 2011 ‘ 2012

Wskaznik bardzo niskiej intensywnosci pracy

Dolnoslaskie ................... 0,483 0,413 0,366 0,546 0,436 0,470 0,364 0,339
Kujawsko-pomorskie ..... 0,289 0,408 0,381 0,450 0,365 0,387 0,314 0,317
Lubelskie . 0,218 0,218 0,197 0,306 0,322 0,372 0,250 0,234

0,567 0,536 0,488 0,710 0,372 0,591 0,530 0,495
Lodzkie ......cceevinineee 0,236 0,299 0,298 0,394 0,278 0,305 0,265 0,234

Mazowieckie . —0,006 0,006 0,013 0,120 0,023 0,116 0,084 0,003
Matopolskie 0,001 0,034 0,096 0,140 0,123 0,175 0,152 0,090
Opolskie .......ccccevuirunnee 0,316 0,353 0,377 0,549 0,347 0,503 0,330 0,275
Podkarpackie . 0,025 0,135 0,077 0,209 0,006 0,182 0,132 0,119
Podlaskie .......c.ccouevueuenee 0,454 0,457 0,359 0,563 0,291 0,339 0,196 0,164
Pomorskie .........ccoevuueeee. 0,362 0,343 0,285 0,402 0,355 0,470 0,417 0,347
Slaskie ........... 0,157 0,198 0,291 0,218 0,175 0,212 0,228 0,214
Swigtokrzyskie ............... 0,048 0,014 0,112 0,192 0,139 0,281 0,191 0,129
Warminsko-mazurskie ... 0,642 0,667 0,625 0,674 0,416 0,509 0,487 0,537
Wielkopolskie ................ 0,248 0,342 0,322 0,358 0,277 0,374 0,379 0,329
Zachodniopomorskie ...... 0,575 0,603 0,569 0,676 0,548 0,592 0,456 0,477
Wskaznik poglebionej deprywacji materialnej
Dolnoslaskie ................... 0,414 0,297 0,363 0,384 0,348 0,324 0,296 0,269
Kujawsko-pomorskie ..... 0,385 0,415 0,480 0,583 0,627 0,569 0,582 0,575
Lubelskie . 0,632 0,621 0,696 0,719 0,726 0,708 0,664 0,681

Lubuskie 0,711 0,613 0,679 0,725 0,746 0,638 0,668 0,609
Lodzkie .......cccoeevvinnee 0,305 0,285 0,360 0,417 0,386 0,364 0,347 0,322

Mazowieckie . 0,043 0,011 0,010 0,099 0,035| -0,051| -0,118 0,139
Matopolskie 0,226 0,191 0,242 0,353 0,331 0,299 0,257 0,304
Opolskie .......ccccoceeeurennee 0,355 0,371 0,394 0,535 0,526 0,422 0,520 0,512
Podkarpackie . 0,677 0,650 0,687 0,709 0,553 0,495 0,540 0,557
Podlaskie .........cccceeuneeee. 0,147 0,178 0,180 0,299 0,261 0,245 0,260 0,269
Pomorskie ........cccceuvunenee 0,437 0,477 0,571 0,651 0,597 0,570 0,553 0,514
Slaskie ........... .| —0,043| -0,029| -0,067 0,027| -0,080( -0,050| -0,066 -0,020
Swietokrzyskie ............... 0,434 0,466 0,624 0,781 0,643 0,631 0,695 0,665
Warminsko-mazurskie ... 0,529 0,592 0,621 0,715 0,773 0,706 0,691 0,711
Wielkopolskie ................ 0,163 0,252 0,173 0,393 0,385 0,358 0,356 0,387
Zachodniopomorskie ...... 0,443 0,398 0,497 0,676 0,650 0,608 0,603 0,586

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.

W wigkszo$ci lat maksymalne wartosci miernika osiggato zatem woj. war-
minsko-mazurskie (jedynie w roku 2009 wyprzedzito je woj. lubuskie), nato-
miast warto$ci najmniejsze przyjmowato woj. mazowieckie. W roku 2005 byla
to nawet liczba ujemna, co §wiadczy o tym, ze znacznie odstawato swoim do-
brobytem od pozostatych. Warto jednakze wziag¢ pod uwage, ze duzy wpltyw na
ten stan rzeczy mogta mie¢ aglomeracja warszawska.

W przypadku zestawu dla wskaznika pogiebionej deprywacji materialnej
rzecz wygladata nastepujaco — nie bylo jednego wojewodztwa z dominujacymi
problemami tego rodzaju (w 2005 r. najwyzsza wartos¢ miernika notowano
w woj. lubuskim, w 2006 r. — w woj. podkarpackim, w latach 2007 i 2010 —
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w woj. lubelskim, w latach 2008 i 2011 — w woj. $wigtokrzyskim, natomiast
w latach 2009 i 2012 — w woj. warminsko-mazurskim). Najnizsze wartos$ci za$
to domena wojewddztw mazowieckiego (lata 2010—2012) 1 $laskiego (lata
2005—2009), ktore pod tym wzgledem prezentujg si¢ zatem najlepie;.

Wykr. 3 i 4 uwidaczniaja poprawg jakosci estymacji w stosunku do estymato-
ra Horvitza-Thomsona dzigki zastosowaniu wspomnianych miernikéw synte-
tycznych. Poprawa ta jest bardzo widoczna zwlaszcza w przypadku wskaznika
bardzo niskiej intensywnos$ci pracy, gdyz — poza wojewodztwami $lgskim
i mazowieckim — obserwowana jest we wszystkich wojewodztwach, przy czym

najwyrazniej w woj. podlaskim.

Wykr. 3. ESTYMACJA WSKAZNIKA BARDZO NISKIEJ INTENSYWNOSCI PRACY
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA SYNTETYCZNEGO
DLA DANYCH ALTERNATYWNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN

Z 16 dto: jak przy wykr. 1.
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W przypadku estymacji wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pracy w po-
rownaniu w modelem rozpatrywanym wczesniej wida¢ pogorszenie si¢ jego
jakosci. Najwyzsza warto$¢ skorygowanego wspdlczynnika determinacji to
43,26% w 2005 r., zas w roku 2007 okazata si¢ nawet ujemna (miernik byt tam
zreszta nieistotny). Tym niemniej efekty redukcji btgdu na skutek stosowania
estymacji posredniej jest wyraznie widoczny.

Wykr. 4. ESTYMACJA WSKAZNIKA POGLEBIONEJ DEPRYWACJI MATERIALNEJ
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA SYNTETYCZNEGO
DLA DANYCH ALTERNATYWNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN
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Zrédto: jak przy wykr. 1.
Wariant ten pokazuje natomiast wyrazng poprawe jakosci oszacowan wskaz-

nika poglebionej deprywacji materialnej. Maksymalna wartos¢ skorygowanego
wspolczynnika determinacji w tym przypadku to 54,43% w 2006 r., ale tez
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wzrost warto$ci minimalnych (absolutne minimum to 12,24% w 2008 r.).
W wojewodztwach opolskim i podlaskim widoczny byt tez znaczacy ubytek
btedu oszacowan w stosunku do estymacji bezposredniej. Jednak w pozostatych
wojewodztwach zysk na precyzji okazat si¢ mniejszy.

Whioski

Przeprowadzone analizy doprowadzity do kilku konkluzji. Najwazniejsza
z nich jest ta, ze mierniki taksonomiczne stanowig przydatne narz¢dzie w esty-
macji analizowanych wskaznikéw dla wojewodztw. Ich zastosowanie w modelu
Faya-Herriota poprawia precyzje estymacji szczegdlnie tam, gdzie byla ona
najstabsza.

Warto w tym miejscu zauwazy¢ jednak, ze wskazniki niskiej intensywnos$ci
pracy oraz poglebionej deprywacji materialnej sg determinowane przewaznie
innymi czynnikami. Specyfika istoty owych czynnikow — a co za tym idzie
mozliwosci doboru zmiennych do konstrukcji miernikow kompleksowych — ma
bardzo istotny wplyw na jako$¢ takich modeli. Informacje dotyczace pracy
z reguly sa latwo dostgpne w pelnych zrédtach danych (takich jak BDL). Zro-
zumiate wigc okazujg si¢ w tym konteks$cie najlepsze wyniki estymacji uzyskane
dla wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pracy. Z kolei definicja wskaznika
poglebionej deprywacji materialnej opiera si¢ na specyficznych informacjach,
ktére mozna uzyska¢ w zasadzie tylko z badan reprezentacyjnych przeprowa-
dzanych na stosunkowo niskich probach (takich jak badanie budzetow gospo-
darstw domowych czy Europejskie Badanie Dochodéw i Warunkéw Zycia
EU-SILC). Znacznie to utrudnia znalezienie don efektywnych zmiennych po-
mocniczych. Jednak i ten problem w pewnym zakresie da si¢ nieco zmniejszy¢.
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Summary. Authors present possibilities of use of taxonomic methods to the
construction of complex measures of poverty level. These measures can serve as
auxiliary variables in estimation of poverty indicators on various territorial
levels. Replacement (sometimes numerous) set of explanatory variables with one
carefully determined synthetic measure facilitates performing an estimation and
allows for treatment of any such model as an integrity. Construction of complex
measures based on the approach using inverse correction matrix in correlation
verification, Weber median in normalization and benchmark of development was
applied to various data sets. These sets were homogenous but also very reach
and diversified by domains resources. In the second case the multi-criteria
approach was applied. The analysed data have the panel form (the concerned
the years 2005—2012) what was a reason of relevant modification of traditional
approaches in the diversification and correlation verification. This article pre-
sents effects of use of measures obtained in such way to estimation of low risk
intensity and severe material deprivation rates made using the Fay-Herriot
model as well as comparison of them with the results of direct estimation.

Keywords: low work intensity rate, severe material deprivation area, taxo-
nomic measure, direct estimation, Fay-Herriot model.

Pe3tome. B cmamve Oviiu npeocmagieHvl 803MONCHOCMU UCHOLb308AHUS
MAKCOHOMUYECKUX MeMOO08 8 pa3padbomKe KOMNIEKCHbIX UsMepumerieli YPOoeHs.
beonocmu. OHu mozym Obimb 6CHOMALATNENLHBIMU NEPEMEHHBIMU 8 OYEeHUBAHUU
nokazameretl OeOHOCMU HA PA3HLIX NPOCMPAHCNEEHHBIX YPOGHAX. 3amena psaoa
00BACHAIOWUX NEPEMEHHBIX OOHUM XOPOULO U3ODAHHBIM CUHIMEMUYeCKUM UMe-
pumenem obaezuaem OYEHKY U OOHOBPEMEHHO NO380JIAem CUUMAMb KANCOVIO
Modeny unmezpanvholl yacmuio. Paspabomky xomnaexcuvix usmepumeneti 01s
PA3HBIX MHONCECME OAHHbIX OCHOBAHO HA CHOCODE UCNONbIYIOWUM Memoo
obpammuoli mMampuysl Koppeiayuu 8 npoyecce KOopperayuoHHOU NpPOo8epKi,
meduany Bebepa 6 Hopmanuzayuu, a makdce HA pazsumenbHOM obpasye.
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Dmu MHOdCECMBA UMEIOM XaApaKmep KaK eOUHblX, max U OuYeHb OO0JbULUX
oughgheperyuposanuvix 6 OMHOWEHUU K Ompaciam Goroos. Bo emopom ciyuae
ObLT UCNONBL30BAH MHO2OKpUMeEPUlIHLIL 100Xx00. Paccmampusaemvie oannvie
uMenu NawervbHylo @opmy, 3mo mpebosano Mooupurayuu MmpaouyUOHHbIX
noox0006 8 obaacmu CONOCMAGUMENbHOU NPOBEPKU U NPOBEPKU HEeNnoCHo-
sHHOCMU. B cmamue 6bliu noKa3anvl pe3yibmamol UCHOIb308AHUS HOYYEHHBIX
uzmepumernell 8 OyeHKe NOKA3AMENsi OYeHb HU3KOU UHMEHCUBHOCMU pabombl,
a makoice nokazamers YenyOIeHHbIX MAMEPUATLHBIX TUUEHUL, COeTAHHBIX C UC-
nonvzoganuem Dou-Oppuo mooderu. OHu ObLIU MOdICE CONOCMABIEHbI C pe-
3YILIMAMAMU NPAMOU OYEHKU.

KnaiwueBbie cjoBa: mokazarenb OYEeHb HHU3KOW WHTCHCUBHOCTH pPabOTHI,
MoKa3arenb yriyOJeHHBIX MaTepHalbHBIX JIMIICHUH, TAKCOHOMHYECKUN H3Me-
puTens, npsmas oueHka, O3i-Oppro MoJeb.
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Krzysztof CZAUDERNA

Paradoksy sktonnosci do ryzyka.
O pewnej niescistosci teorii perspektywy

Streszczenie. Skfonnos¢ do ryzyka finansowego ma mocne i liczne uwarun-
kowania. Jego podejmowanie zalezy nie tylko od motywow psychologicznych ale
i czynnikow obiektywnych. W badaniu empirycznym najsilniejszy wplyw na ryzy-
kowanie w grach pienigznych miata pte¢ (mezczyzni czesciej grajq). Zamoznosé
i jej zmiany — chociaz byta wazng determinantqg podejmowania ryzyka, gdy
przewidywano zysk — nie miata takiego wplywu, gdy brana byla pod uwage
przez graczy ewentualna strata.

Dane z Diagnozy Spotecznej oraz przeprowadzonych badan ankietowych do-
wodzq niespdjnosci efektow odbicia i pewnosci w przypadku Srednich wartosci
prawdopodobienstwa loterii, co jest wbrew hipotezie Kahnemana i Tversky’ego.
Efekt odbicia stanowi zarazem przestanke do identyfikacji determinant sktonno-
Sci do ryzyka finansowego oddzielnie w dziedzinie zysku i straty, czego dokona-
no na drodze estymacji dwuwymiarowych modeli ekonometrycznych. Niezaleznie
od przyjetego modelu i dobranych zmiennych pomiarowych, poziom wyksztatce-
nia i zamoznos¢ jednostki, wysokos¢ wyptaty w odmienny sposob wplywaly na
sktonnos¢ do ryzyka w dziedzinie zysku i straty.

Stowa kluczowe: ryzyko finansowe, dwuwymiarowy model ekonometryczny,
efekt odbicia, efekt pewnosci.

WPROWADZENIE

Efekt odbicia i pewnosci

Kahneman i Tversky (1979) wystepujac z krytyka teorii oczekiwanej uzytecz-
no$ci, zaproponowali alternatywna teori¢ behawioralng, ktérej czescig sg efekt
pewnosci (certainty effect) 1 efekt odbicia (reflection effect). Efekt odbicia stano-
wi o awersji do ryzyka w dziedzinie zyskow i sktonnosci don w dziedzinie strat.
Z kolei efekt pewnosci to subiektywne przewarto$ciowanie zdarzen pewnych
wzgledem prawdopodobnych. W ocenie tych autorow efekty odbicia i pewnosci
sa wzajemnie spojne, w dziedzinie nieujemnych wyptat jednostka winna przed-
ktada¢ zdarzenia pewne nad prawdopodobne, mimo jednakowej wartosci ocze-
kiwanej; w dziedzinie wyplat niedodatnich — na odwrot. Hipoteza badawcza
niniejszego opracowania jest brak zgodnosci efektow odbicia 1 pewnosci w dzie-
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dzinie strat, a zatem nieprecyzyjno$¢ teorii Kahnemana i Tversky’ego (1979),
a takze Machiny (1987). Drugie przypuszczenie dotyczy zréznicowania determi-
nant sktonnosci do ryzyka w dziedzinie zyskéw i strat — skoro udowodniono
istnienie efektu odbicia, psychologiczne motywy (uwarunkowania) sktonnosci do
ryzyka w zaleznos$ci od znaku wyplaty powinny by¢ inne, o ile nie przeciwstaw-
ne. W celu weryfikacji hipotez badawczych analizie poddano dane z Diagnozy
Spolecznej oraz wyniki ankiet przeprowadzonych na potrzeby tego artykutu.

Teoria perspektywy zaproponowana przez Kahnemana i Tversky’ego powsta-
fa na podstawie badan ankietowych przeprowadzonych w Izraelu, obejmujacych
14 probleméw decyzyjnych (wybrane z nich przedstawiono w tabl. 1). Wyniki
tych badan byly co do zasady jednakowe, jak te uzyskane na uniwersytetach
w Sztokholmie i Michigan (Kahneman, Tversky, 1979). Respondentami byto
60—100 studentow lub pracownikoéw uniwersyteckich. Kolejnos¢ pytan w kwe-
stionariuszu badania rotowano. Na jednej stronie kwestionariusza byto nie wie-
cej niz 12 pytan. Respondenci badania Kahnemana i Tversky’ego byli proszeni
0 wyobrazenie sobie poszczegdlnych probleméw decyzyjnych. Prawdopodo-
bienstwo w tych problemach bylo okre§lone liczba, np. ,,50-procentowe praw-
dopodobienstwo wygrania 1000 zt”, a nie w sposoéb opisowy jak np. ,,wygrana
1000 zt w sytuacji trafienia reszki w rzucie moneta”. Wbrew pojawiajacemu si¢
w literaturze przekonaniu, wyptaty z loterii byty podane nie w dolarach amery-
kanskich, a w lirach izraelskich (I£). Mediana miesigcznego dochodu gospodar-
stwa domowego w Izraelu w 1979 r. wynosita ok. 3000 I£.

Na potrzeby tego artykulu przyjeto zapis loterii jako zmiennych losowych —
za Eeckhoudtem i Gollierem (1995) — zgodnie z ktérym podane sa kolejno
warto$ci prawdopodobienstwa i odpowiadajace im wyptaty. Przyktadowo, wy-
ptate pewna w wysokosci 200 zt (a) oraz loteri¢ o wygranej wynoszacej 400 zi
z prawdopodobienstwem uzyskania 50% (b) mozna zapisa¢ przy pomocy wekto-
row a (1,0; 200 z1) i b (0,5, 0,5; 400 zt, 0 z}).

TABL. 1. STRUKTURA PREFERENCJI W ZAKRESIE PROBLEMOW DECYZYJNYCH
7,7,11112 Z BADAN KAHNEMANA I TVERSKY’EGO

Problemy decyzyjne Wyptata i prawdopodobienstwo Udziat osob preferujacych wariant w %
0,90, 0,105 3000 I£, 0 I£ 86
7 (n :66) ( b 2 Y b t )
(0,45, 0,55; 6000 I£, 0 I£) 14
(0,90, 0,10; =3000 I£, 0 I£) 8
7’ (n=66)
(0,45, 0,55; -6000 1£, 0 I£) 92
(0,50, 0,50; 1000 I£, O I£) 16
11 (n=70)"
(1,00; 500 1£) 84
0,50, 0,50; —1000 I£, 0 1€ 69
12 (n=68)“ ( 9 9 Uy b t] )
(1,00; =500 I£) 31

a Wybory z probleméw decyzyjnych 11 i 12 jako sposoby weryfikacji teorii perspektywy byly poprzedzone dodatkowa
premig w wysokosci odpowiednio 1000 I£ i 2000 I£.

U w aga. W tablicy wythuszczono warianty preferowane przez wigkszo$¢ respondentow.
716 d1o: opracowanie wlasne na podstawie Kahnemana i Tversky’ego (1979).
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Pomiar sktonnosci do ryzyka finansowego

Sktonno$¢ do ryzyka finansowego wykazuje silne uwarunkowanie sytuacyjne,
w niskim stopniu jest determinowana przez postawy (Tyszka, Domurat, 2004).
Wspotczynnik Kudera-Richardsona (KR-20)" obliczony dla dziesieciu zmien-
nych dotyczacych ryzyka z badania Diagnoza Spofeczna w 2005 r. wynosit
0,287, a dla pigciu zmiennych dotyczacych ryzyka finansowego — 0,435. Jako
warto$¢ referencyjna rzetelnosci skali przyjmuje si¢ 0,600. Z racji wysokiego
uwarunkowania sytuacyjnego nalezy przypuszczaé, ze pomiar zmiennej skton-
nosci do ryzyka bedzie utrudniony na skutek efektu kolejnosci pytan.

Na potrzeby tego studium za uzyteczne w ocenie stosunku do ryzyka finan-
sowego uznano deklaracje uczestnictwa w loteriach o zdefiniowanych warto-
sciach wyptat i prawdopodobienstwie ich otrzymania. Deklaracje te pozwalaja
na uzyskanie prob niedalekich od zbilansowanych — o zblizonym udziale jed-
nostek w poszczegdlnych kategoriach — w przeciwienstwie, np. do deklaracji
gry w kasynie, kupna akcji, nieruchomosci, jednostek funduszy inwestycyjnych
czy korzystania z nieprzystugujacych ulg fiskalnych (wyniki Diagnozy Spotecz-
nej). Deklaracje uczestnictwa umozliwiaja poznanie preferencji dotyczacych
probleméw decyzyjnych o niedodatnich wyptatach, co nie jest mozliwe na dro-
dze eksperymentu.

Z badan eksperymentalnych i ankietowych dotyczacych uczestnictwa w lote-
riach otrzymujemy, co do zasady, zbiezne wyniki. W przypadku eksperymentow
wyzsza jest jednak awersja do ryzyka, szczegdlnie w sytuacji bardzo wysokich
wyptat (np. Holt, Laury, 2002). Wspomniane badania empiryczne Kahnemana
i Tversky’ego nie stanowity eksperymentow, co autorzy uzasadniali zatozeniem,
ze ludzie czesto sq w stanie sobie wyobrazic, jakby si¢ zachowali w sytuacji wy-
boru.

Wigkszo$¢ dotychczasowych badan empirycznych na temat uczestnictwa
w loteriach byla przeprowadzana na probach nieprobabilistycznych, zwykle
zlozonych ze studentéw i kadry uczelni wyzszych. Na potrzeby tego artykutu
w latach 2014 i 2015, w celu weryfikacji hipotezy o braku spojnosci efektow
odbicia i pewnosci, przeprowadzono ankiety z wykorzystaniem papierowej wer-

! Warto$¢ wspotczynnika rzetelnosci KR-20 obliczana jest wedle wzoru:

K
_Zlq i (1 —qi )
Rkrao = 1=
K-1 o
gdzie:
K — liczba zmiennych binarnych (pozycji skali),
qi — frakcja odpowiedzi kodowanych jako ,jeden” (elementdéw wyrdznionych) w i-tej pozycji

skali,
o — wariancja skali sumarycznej.
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sji kwestionariusza (PSAQ — paper-and-pencil self-administered questionnai-
re) na kilku probach po 100 studentow wigkszosci wydzialow Uniwersytetu
Warszawskiego oraz probie 250 studentdw wszystkich wydziatow Uniwersytetu
w Oslo. Majac na uwadze, ze ptec jest najwazniejszym czynnikiem wptywaja-
cym na sktonno$¢ do ryzyka, dazono do uzyskania proby zbilansowanej,
tj. o zblizonym udziale mezczyzn i kobiet. Przyjeto zatozenie analogiczne do
zaproponowanego w kolejnych badaniach Tversky’ego i Kahnemana (1992), ze
ankietowani nie powinni uczestniczy¢ w toku studiow w wyktadach z teorii po-
dejmowania decyzji.

Dwie z ankiet przeprowadzono w dwoéch seriach (kazda po 100 ankietowa-
nych) z odmienng kolejnoscig pytan, weryfikujgc sytuacyjne uzaleznienie po-
stawy sklonnosci do ryzyka. W pierwszej serii pytania byly uporzadkowane
wedhlug niemalejacych wartos$ci bezwzglednych wyptat, w drugiej serii — we-
dtug nierosnacych (tabl. 2). W obu przypadkach w kwestionariuszu wpierw za-
mieszczono problem decyzyjny o nieujemnej wyptacie, przed problemem decy-
zyjnym o niedodatniej wyptacie.

TABL. 2. STRUKTURA PREFERENCJI PROBLEMOW Z WYPLATAMI PEWNYMI
LUB SYMETRYCZNYMI

Udziat 0s6b preferujacych wariant n=100 - 2 (w %)
Nr Wektory pytania w kwestionariuszu podane | pytania w kwestionariuszu podane
pytania reprezentujace warianty w kolejnosci od najnizszej do w kolejnosci od najwyzszej do
najwyzszej, co do modutu wyplaty | najnizszej, co do modutu wyptaty
(1,2,3,4,5,6) (5,6,3,4,1,2)
{ (0,5, 0,5; 40 zt, 0 zt) 50 TT**
(1,0; 20 zh) 50 23%*
5 (0,5, 0,5;—40 zt, 0 zt) 48 63*
(1,0; =20 zb) 52 37*
3 (0,5, 0,5; 400 zt, 0 zt) 36 60**
(1,0; 200 zt) 64 40%**
4 (0,5, 0,5; —400 zt, 0 zt) 28 50%*
(1,0; =200 zt) 72 50%*
5 (0,5, 0,5; 6000 zt, 0 zt) 24 18
(1,0; 3000 zt) 76 82
6 (0,5, 0,5; —6000 zt, 0 z1) 27 48%*
(1,0; =3000 zt) 73 52%*

U w a g a. Roznice znamienne statystycznie dla danej liczebnosci proby oznaczono jedna (p<0,05) lub dwoma (p<0,001)
gwiazdkami.
Zr 6 dto: opracowanie wlasne na podstawie przeprowadzonych ankiet.

Zgodnie z informacjg przedstawiong w tabl. 2 i 3, podanie na poczatku kwe-
stionariusza pytan dotyczacych najwyzszych kwot pienigznych, zwigksza
w kolejnych problemach decyzyjnych ujawniong sktonnosé¢ do ryzyka. Wptyw
kolejnosci pytan na deklaracje ankietowanych jest znacznie mniejszy w przy-
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padku zastosowania kolejnosci od najnizszej do najwyzszej wartosci bez-
wzglednej wyplaty. Jako wartosci referencyjne mozna przyja¢ dane z Diagnozy
Spotecznej z 2005 r., w ktorej ok. 26% ankietowanych (n=8720) zdecydowato
si¢ zaryzykowa¢ i zagra¢ w loteriach o nieujemnej oraz niedodatniej wyptacie
(o parametrach identycznych jak pytania nr 3 i 4 z tabl. 2)%.

TABL. 3. STRUKTURA PREFERENCJI PROBLEMOW Z WYPLATAMI NIESYMETRYCZNYMI

Udziat 0sob preferujacych wariant, n=100 - 2 (w %)
Nr Wektory pytania w kwestionariuszu podane | pytania w kwestionariuszu podane
pytania reprezentujace warianty w kolejnosci od najnizszej do w kolejnosci od najwyzszej do
najwyzszej, co do modutu wyplaty | najnizszej, co do modutu wyptaty
z loterii (1, 2, 3,4, 5, 6) z loterii (5, 6, 3,4, 1,2)
| (0,45, 0,55; 40 zt, 0 zt) 33 61%*
(0,90, 0,10; 20 zt, 0 z1) 67 39%*
) (0,45, 0,55;-40 zt, 0 zt) 57 T5%*
(0,90, 0,10; —20 zt, 0 zt) 43 25%*
3 (0,45, 0,55; 400 zt, 0 zt) 37 47
(0,90, 0,10; 200 zt, 0 zt) 63 53
4 (0,45, 0,55; —400 zt, 0 zt) 54 64
(0,90, 0,10; —200 zt, 0 zt) 46 36
5 (0,45, 0,55; 6000 zt, 0 zt) 27 24
(0,90, 0,10; 3000 zt, 0 zt) 73 76
p (0,45, 0,55; —6000 zt, 0 zt) 45 60*
(0,90, 0,10; —3000 zt, 0 zt) 55 45

U w a g a. Roznice znamienne statystycznie dla danej liczebno$ci proby oznaczono jedna (p<0,05) lub dwoma (p<0,01)
gwiazdkami.

Z 16 dto: jak przy tabl. 2.

Efekt kolejnosci pytan jest nieznaczny w przypadku zestawienia w kwestiona-
riuszu pytan o réznym scenariuszu. W Kkolejnej ankiecie, pytania dotyczace
okreslenia preferencji miedzy loteriami opisanymi wektorami (0,50, 0,50;
200 zt, 0 zb) 1 (0,25, 0,75; 400 zt, O zt) oraz analogicznymi loteriami o niedodat-
nich wyptatach (0,50, 0,50; =200 zt, 0 zt) i (0,25, 0,75; —400 zt, 0 zl) zamiesz-
czono w dwoch kwestionariuszach, a prawdopodobienstwo dla obu alternatyw
zilustrowano w sposob opisowy (wyciagnigcie okreslonych kart do gry).
W pierwszym przypadku oba pytania znalazly si¢ na poczatku kwestionariusza;

2 Analogiczne wyniki jak w Diagnozie Spotecznej uzyskano w 2015 r. w ankiecie z wykorzysta-
niem papierowej wersji kwestionariusza przeprowadzonej wérdd studentéw Uniwersytetu War-
szawskiego, w ktorej kazdy z n=100 respondentow odpowiadat tylko na jedno z rzeczonych
dwoch pytan; a takze w ankiecie z wykorzystaniem papierowej wersji kwestionariusza przeprowa-
dzonej na probie n=250 studentéw Uniwersytetu w Oslo.
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w drugim przypadku na samym jego koncu, po pytaniach o innej strukturze wy-
ptat i prawdopodobienstwa oraz zasadniczo odmiennym scenariuszu, gdzie
prawdopodobienstwo przedstawiono jako liczbe (np. 50%). Udziat osob, ktore
wybraty warianty (0,50, 0,50; 200 zt, 0 zt), (0,25, 0,75; 400 zt, 0 zt) byl rowny
w przypadku zamieszczenia pytania na poczatku oraz na koncu kwestionariusza
odpowiednio: 64%, 36% oraz 58% i 42%. Roéznica nie jest znamienna staty-
stycznie na poziomie istotnosci a=0,05 dla proby n=2 - 100. W przypadku loterii
o analogicznych co do modutu wyplatach jak powyzsze, lecz ich odwrotnym
znaku, roznica byla nizsza, odsetek osob wybierajacych dany wariant wynosit
odpowiednio: 42%, 58% oraz 44%, 56%. Z racji na sytuacyjne uwarunkowanie
sktonnosci do ryzyka, wyniki ankiet prezentowane w czesci trzeciej tego artyku-
hu dotycza jedynie pytan znajdujacych si¢ na poczatku kwestionariusza. W przy-
padku, gdy brano pod uwage dwa pierwsze pytania z kwestionariusza, ich kolej-
no$¢ rotowano, aby mie¢ pewnos¢, ze struktura kwestionariusza nie znieksztatci-
ta wynikow.

CZYNNIKI WARUNKUJACE SKEONNOSC DO RYZYKA
W DZIEDZINIE ZYSKU I STRAT

Dwuwymiarowy model probitowy

Wielowymiarowe modele ekonometryczne umozliwiaja uwzglednienie
wspotzaleznosci analizowanych decyzji, przy czym moga one by¢ podejmowane
przez tego samego lub roznych decydentow. Modele dwuwymiarowe zaktadaja
istnienie dwdch zmiennych ukrytych y; * i y, * (Cameron, Trivedi, 2009):

yi*=X[ B +eé
y2¥=X] B+

gdzie: E(e1)=E(e2)=0, D*(e1)=D*(e2)=1, cov(e1.£2)=p.

Obserwowane zmienne majg charakter binarny:

_J1dlay*>0 _|1dlay,*>0
1700dla ¥ <0 72 710dla y,*<0

Sktadniki resztowe &1, €, sa wzajemnie skorelowane i okreslone standardo-
wym rozkladem normalnym. W sytuacji gdy kowariancja cov(ei, €2)=0 model
redukowany jest do postaci dwodch autonomicznych modeli probitowych.
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W przypadku modeli dwuwymiarowych przyjmuje si¢, ze bledy ztozone sa
z czesci unikatowej dla danego réwnania (1) oraz wspolnej dla obu rownan (7):

& =n+u
Er=NnN+uUy

W dwuwymiarowym modelu probitowym (bivariate probit model) mozliwe jest
oszacowanie czterech rodzajow prawdopodobienstwa prostego (Greene, 2003):

O, (XT B, XI o, p)= P =1, 3, =1)
(X[ B)- @, (X[ B XI Boy p)= P(y1 = 1)~ P(y = v, =1)= P(y =1, y, =0)
Q(XzTﬂz)_sz(XlTﬂl,XzTﬂz, ) ( 2—1) ( ZZI)ZP()’IZL)’ZZO)
1-0(X] B)- @ (X 5,)- @, (X] B, X] o, p)= P11 =1, 32 =0)

gdzie @() oraz @;(*) to dystrybuanta odpowiednio standardowego rozkladu
normalnego i dwuwymiarowego standardowego rozktadu normalnego. Na pod-
stawie tych rownan mozna wyznaczy¢ wzory na prawdopodobienstwo warun-
kowe, np.:

P(yi=1,y,=1) @2(X1Tﬂ1,XzTﬂ2,p)

P(yi =1y, =1)= Py, =1 o(X]5)

przy czym efekty krancowe stanowig ich pochodne (Greene, 2003).
Dane

Pytania na temat uczestnictwa w loteriach pieni¢znych pojawity si¢ w Dia-
gnozie Spotecznej w dwoch edycjach (w latach 2003 i 2005) i nie byly jak do-
tychczas przedmiotem analizy. Okreslony tamze problem decyzyjny o wyptatach
nieujemnych przewidywat wybor miedzy wyptata pewna a (1,0; 200 zt) i loterig
b (0,5, 0,5; 400 zt, 0 zt). Ponizej podano warto$¢ oczekiwang i odchylenie stan-
dardowe dla obu wariantow:

E(a)=E(b)=200
o(a)=0
o(b)=200

Problem decyzyjny o wyptatach niedodatnich zaktadal natomiast wybdr mig-
dzy wyptata pewna c (1,0; —200 z1) i loteria d (0,5, 0,5; =400 zt, 0 zt). Zdecydo-
wana wiekszo$¢ ankietowanych Diagnozy Spolecznej wykazata awersje do ry-
zyka w dziedzinie zysku i straty, co jest niezgodne z teorig perspektywy.
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TABL. 4. ROZKLAD ZMIENNYCH Z DIAGNOZY SPOLECZNEJ DOTYCZACYCH
UCZESTNICTWA W LOTERIACH PIENIEZNYCH A EFEKT ODBICIA

cp63*
Wyszezegdlnienie Ogotem lacic 200 7t od rzucaé moneta i albo nic nie
zaptacic S0 zLod razu | pacic, albo zaplacié 400 zt
Ogoltem .o 8720 6451 2269
wzigé¢ 200 zt od razu 6487 5615 872
cp43° rzuca¢ moneta i albo nic
nie dostaé, albo dostaé¢ 2233 836 1397
400 zt

a Symbol w Diagnozie Spotecznej (2005).
716 d 1t o: opracowanie whasne na podstawie wynikéw Diagnozy Spolecznej z 2005 r.

Rozktad odpowiedzi na oba pytania cechuje w Polsce nieduze zrdéznicowanie
przestrzenne®. Bardziej sktonne do ryzyka finansowego w przypadku problemow
decyzyjnych reprezentowanych przez wektory a (1,0; 200 zt), b (0,5, 0,5; 400 z1,
0 zt) oraz ¢ (1,0; =200 zt) 1 d (0,5, 0,5; —400 zt, 0 zt) byly osoby zamieszkate na
Pomorzu Zachodnim (klaster wysokich warto$ci istotny na poziomie a=0,05
wedtug obliczonej statystyki lokalnej Morana)*. Przecictnie wyzsza awersje do
ryzyka finansowego wykazaly osoby zamieszkate w wiekszej czeSci Gornego
Slaska oraz Wielkopolski (klastry niskich wartosci istotne na poziomie a=0,05).
Podkreslenia wymaga w tym kontekscie jednak wielowymiarowo$¢ sktonno$ci

do ryzyka.

3 Nie oznacza to, ze sktonno$¢ do ryzyka nie jest zroznicowana kulturowo. W Koreanskim Ba-
daniu Panelowym Rynku Pracy i Dochodéw Ludno$ci (han’ gungnodomgp’ aendlchosa —
KLIPS) w 2007 r. blisko 12 tys. ankietowanych z Korei Potudniowej odpowiedziato na pytanie
dotyczace wyboru miedzy otrzymaniem 100 tys. wondéw koreanskich (w 2007 r. ok. 220 zi)
a loterig umozliwiajaca uzyskanie 200 tys. wondéw koreanskich (ok. 440 zt) z prawdopodobien-
stwem 50%. Tylko 5,6% Koreanczykéw zadeklarowato che¢é udzialu w proponowane;j loterii.

4 Statystyka lokalna I Morana jako wspotczynnik korelacji przestrzennej obliczana jest wedle
WZoru:

(x,- —;)ZW,']'()CJ' —)_c)
i=1

Ii = n
2l -x)
i=1
n
gdzie:
n — liczba jednostek (podregionow),
xi — warto$¢ cechy w i-tym podregionie,

x; — warto$¢ cechy w j-tym (innym) podregionie,
X — $rednia arytmetyczna cechy dla n jednostek,
wij — element macierzy wag (1 — dla graniczacych jednostek, 0 — w przeciwnym przypadku).
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Wykr. 1. ZROZNICOWANIE SKEONNOSCI DO RYZYKA FINANSOWEGO W POLSCE

716 d to: opracowanie whasne na podstawie danych z Diagnozy Spolecznej z lat 2003 i 2005.
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Udziat 0sob sktonnych
do ryzyka w problemie

decyzyjnym
o nieujemnych
wyplatach w %:

28—35
23—28
19—23
14—19

JUON

Udziat os6b sktonnych
do ryzyka w problemie
decyzyjnym

o niedodatnich
wyptatach w %:
27—37
22—27
19—22
15—19
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Zmienne zalezne modelu dwuwymiarowego yi 1 y» stanowig zmienne binar-
ne:

cp43 — 1 w sytuacji checi udziatu w loterii o wyptacie nieujemnej, 0 w prze-
ciwnym przypadku;

cp63 — 1 w sytuacji checi udziatu w loterii o wyptacie niedodatniej, 0 w prze-
ciwnym przypadku.

Na podstawie literatury jako zbiér regresoréw postaci x; i x» zaproponowa-
no:

wiek — wiek w latach (Halek, Eisenhauer, 2001);

plec — 1 dla me¢zczyzny, 0 dla kobiety (Croson, Gneezy,
2009);

awans — 1 w przypadku zdobycia w ciggu ostatniego roku

kwalifikacji lub umiejetnosci z mysla o wyzszych
zarobkach, 0 w innym przypadku (Nicholson i in.,

2005);
publ, pryw, przeds, roln, — zmienne zero-jedynkowe dla nastgpujacego statu-
renc, emer, stud, bezr, su spoteczno-zawodowego ankietowanego: zatrud-
bier niony najemnie w sektorze publicznym, prywat-

nym, prowadzgcy dzialalno$¢ gospodarcza, gospo-
darstwo rolne, rencista, emeryt, student lub uczen,
bezrobotny, bierny zawodowo (Hartog i in., 2002);
wyk 4, wyk 3, wyk 2, — zmienne zero-jedynkowe dla wyksztatcenia ankie-
wyk 1 towanego: wyzszego 1 policealnego, s$redniego,
zasadniczego zawodowego i gimnazjalnego, pod-
stawowego i nizszego (Dohmen i in., 2005);

sytmat_6, sytmat_J5, — zmienne zero-jedynkowe dla nastgpujacej oceny
sytmat_4, sytmat_3, poziomu materialnego swojego obecnego zycia
sytmat 2, sytmat_1 przez ankietowanego: tragiczny, zly, niezbyt do-

bry, ani dobry, ani zty, dosy¢ dobry, dobry albo
wspaniaty (Guiso, Paiella, 2008);

wykojc_5, wykojc 4, — zmienne zero-jedynkowe dla nastepujacego wy-
wykojc_3, wykojc_2, ksztalcenia ojca respondenta: wyzszego i policeal-
wykojc 1 nego, Sredniego, zasadniczego zawodowego albo

gimnazjalnego, podstawowego, niepelnego pod-
stawowego (Hryshko i in., 2011).

Estymacja modelu

Posta¢ modelu po weryfikacji statystycznej przedstawiono w tabl. 5. O dosta-
tecznym dopasowaniu modelu do danych $wiadczy empiryczny poziom istotno-
Sci statystyki chi-kwadrat. Wspotczynnik pseudo-R*> McFaddena dla modelu
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7995,8
8976,2
trycznego jest warto$cig korzystng’.

Wedhlug zaproponowanego modelu, Polacy w zaleznos$ci od tego czy oceniaja
materialny poziom swojego zycia jako ,tragiczny”, czy jako ,,dobry” ryzykuja
i graja w obu loteriach przeci¢tnie z prawdopodobienstwem 13,7% albo 16,3%.
Wsrdd polskich przedsiebiorcow przewazaja ok. 40-letni mezczyzni ze Srednim
wyksztalceniem zawodowym. Srednie prawdopodobienstwo podjecia ryzyka
w obu problemach decyzyjnych przez czlowieka biznesu wynosi 29,9%. Dla
kontrastu, emerytka w wieku 65 lat oceniajaca materialny poziom swojego zycia
jako ,,zty”, ktora ukonczyta jedynie szkote podstawowa, a jej ojciec nabyl nie-
pelne podstawowe wyksztatcenie zdecyduje si¢ na uczestnictwo w obu loteriach
z prawdopodobienstwem 5,2%.

(tabl. 5) jest rowny 1— ~ 0,109, co w przypadku modelu mikroekonome-

TABL. 5. WYNIKI ESTYMACJI DWUWYMIAROWEGO MODELU PROBITOWEGO
PO USUNIECIU ZMIENNYCH NIEISTOTNYCH STATYSTYCZNIE

Proba n=8083.Uogdlniony test Walda >=622,27, p<0,001

Wyszczegolnienie btad
wspotczynnik

g ” . . 00
standardowy p-wartosé przedziat ufnosci 95%

Zmienna zalezna cp43

WYFAZ WOIRY ..., -0,478 0,073 0,000 -0,621 -0,335
wiek ... . -0,009 0,001 0,000 -0,011 -0,007
plec ... . 0,465 0,031 0,000 0,403 0,526
awans .. . 0,084 0,042 0,047 0,001 0,167
przeds . 0,339 0,072 0,000 0,198 0,481
wyk 4 .. 0,246 0,056 0,000 0,135 0,356
wyk 3 .. 0,077 0,049 0,115 -0,019 0,174
wyk 2 ... 0,033 0,048 0,501 -0,063 0,128
sytmat 6 . -0,203 0,083 0,016 -0,367 -0,038
sytmat 5 . -0,175 0,056 0,002 -0,285 -0,065
sytmat 4 . -0,156 0,047 0,001 -0,248 -0,064
sytmat 3 . -0,153 0,043 0,000 -0,237 -0,069
sytmat 2 . . -0,041 0,046 0,369 -0,130 0,049
WYKOJC 1 .o -0,141 0,052 0,006 -0,243 —-0,040

Zmienna zalezna cp63

0,236 0,064 0,000 —0,362 0,110
0,011 0,001 0,000 0,013 0,009

0,399 0,031 0,000 0,338 0,459

0,225 0,073 0,002 0,082 0,368
-0,108 0,054 0,045 -0,214 0,002
-0,162 0,047 0,001 -0,255 -0,069
0,160 0,047 0,001 0,252 0,068
0,110 0,050 0,029 0,208 0,011

U w a g a. Test ilorazu wiarygodnosci korelacji sktadnika losowego »*=1585,39, p<0,001.
716 d1o: obliczenia whasne na podstawie danych z Diagnozy Spolecznej z 2005 r.

5 O gorszym dopasowaniu dwoch niezaleznych modeli probitowych anizeli modelu dwuwymia-
rowego $wiadczy test ilorazu wiarygodno$ci LR, ktérego statystyka testowa wynosi y?>=1705,4.
Test ten bierze pod uwage wartosci logarytmu funkcji wiarygodnosci, ktory przyjmuje wartosci
znacznie mniejsze dla dwoch autonomicznych modeli anizeli modelu dwuwymiarowego
—4358,4+(—4490,1)=-8848,5 wobec —7995,8 odpowiednio.
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Opracowany model potwierdza wyzsza sklonno$¢ do ryzyka mezczyzn
i wzrost awersji do ryzyka z wiekiem Ple¢ jest najwazniejsza determinanta
sktonno$ci do ryzyka wedhlug oszacowanego modelu, co znajduje potwierdzenie
w literaturze (Croson, Gneezy, 2009; Dohmen i in, 2005) Pte¢ jako zmienna
najsilniej réznicujgca stosunek do ryzyka nie stanowi przestanki do estymac;ji
modelu w podgrupach (test ilorazu wiarygodnosci y*=26,82). Proby w tym sen-
sie nie mozna zatem uznac za heterogeniczna.

W kontekscie danych z Diagnozy Spolecznej, hipoteza Nicholsona i in. (2005)
0 szybszym wzroscie awersji do ryzyka z wiekiem w przypadku mezczyzn anizeli
kobiet, okazala si¢ niesluszna. P-wartos¢ testu istotnosci zmiennej interakcyjnej
wieku i plci dla estymowanego modelu osiagneta wartos¢ powyzej 0,50. Scorbure-
anmu i Holzhausen (2011) sugerowali nieliniowa, paraboliczng zalezno$¢ migdzy
wiekiem i sklonnos$cia do ryzyka, ktora jest relatywnie niska u os6b ponizej 20. roku
zycia. W przypadku danych z Diagnozy Spolecznej kwadrat ani sze§cian zmiennej
wieku nie jest istotny statystycznie, co najprawdopodobniej zwigzane jest z charak-
terem proby — w badaniu braly udziat jedynie osoby powyzej 16. roku zycia.

Wyksztatcenie oraz zamozno$¢ jednostki wptywaja w odmienny sposob na
sktonno$¢ do ryzyka w zaleznosci od znaku wyptaty. Osoby o wyksztatceniu
podstawowym lub nizszym sa najbardziej sktonne do ryzyka w dziedzinie straty.
Wykazujg jednakze najwyzsza awersj¢ do ryzyka w dziedzinie zysku. W tabl. 6
przedstawiono warto$ci wspotczynnika ryzyka (risk ratio) danego wzorem:

RR,, = P(J’l =r ) =S|21)
P()’l =7, =S|Zz)

dla dwoch zestawow zmiennych objasniajacych: osoby o wyksztatceniu wyz-
szym i §rednich warto$ciach innych predyktorow (z:) oraz osoby o wyksztatce-
niu zawodowym 1 §rednich warto$ciach innych predyktorow (z;). W zadnym
przypadku 95-procentowy przedziat ufnosci wspolczynnika ryzyka (RR,) nie
zawiera jednosci, co stanowi o stabilnosci modelu.

TABL. 6. WARTOSCI 195-PROCENTOWE PRZEDZIALY UF NOSCI
WSPOLCZYNNIKA RYZYKA RRs

Wyszczegdlnienie Ws};j%z‘;zlz: nik | Blad stz;ll(iardowy przedziat ufnosci RR 95%
P(31=0, 2=0) oo 0,920 0,023 0,874 0,966
P(y=0,y,=1) ... 0,841 0,075 0,703 0,996
P(y,=1,,=0) .... . 1,412 0,116 1,197 1,652
POni=1,12=1) oo 1,234 0,081 1,083 1,400

Z 16 dto: jak przy tabl. 5.

W przypadku problemu decyzyjnego o nieujemnej wyplacie, zmienna oceny
materialnego poziomu zycia wplywa (w przyblizeniu) liniowo na sktonnos¢ do ry-
zyka finansowego. W przypadku drugiego z rownan (objasniajacego chegé uczestnic-
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twa w loterii o niedodatniej wyptacie) zmienne dotyczace zamoznosci, jak rowniez
uzyskania wyzszych kwalifikacji z mys$la o awansie nie s3 znamienne statystycznie.
Wedlug modelu awersja do straty nie jest zatem zréznicowana ze wzgledu na ocen¢
materialnego poziomu zycia. Na podstawie obserwacji mozna by z jednej strony
uznaé, ze osoby niezamozne celem unikni¢cia wydatku czesciej ryzykuja (czego
banalnym przyktadem jest jazda bez biletu, na ktora najczgsciej decyduja si¢ wiasnie
osoby ubogie). Z drugiej strony réznica uzytecznosci miedzy utratg 200 zt i 400 zt
jest dla 0s6b zamoznych mniej znaczaca nizeli w przypadku osob ubogich.

Podobne wnioski, jak w przypadku predyktora subiektywnej oceny material-
nego poziomu zycia, pokazujag zmienne ilo$ciowe reprezentujace zamozno$¢
ankietowanego, w tym: wysoko$¢ osobistego dochodu netto w ostatnich trzech
miesigcach (zmienna oznaczona w Diagnozie Spofecznej jako cp106) oraz spo-
dziewany miesi¢czny osobisty dochdd netto w najblizszych dwoéch latach
(cp107). Wspodtczynnik dla pierwszej z tych zmiennych cechuje nizszy poziom
btedu standardowego (z=3,22 wobec z=3,62), co jest zgodne z intuicja. Zmienne
reprezentujace biezacy i oczekiwany miesieczny dochod cechuje wysoka liczba
brakéw danych (odpowiednio 1032 i 1095 obserwacji) wobec jedynie 16 brakow
odpowiedzi na temat oceny materialnego poziomu zycia. Latwo réwniez wyka-
za¢, ze zmiana oceny materialnego poziomu zycia oraz zmiana deklaracji
uczestnictwa w loterii o nieujemnej wyplacie nie sg zjawiskami niezaleznymi
(*=19,94, p=0,011), przy braku istotno$ci analogicznego zwigzku statystyczne-
go dla loterii o niedodatniej wyplacie.

Porownanie wynikow z trzech rodzajow modeli dwuwymiarowych

Dwuwymiarowy model logitowy (bivariate logistic odds-ratio model), zwany
tez modelem Palmgren jest fatwiejszy w interpretacji niz dwuwymiarowy model
probitowy. Wspdtczynniki regresji maja tatwga interpretacje podobng do jedno-
wymiarowej regresji logistycznej (Palmgren, 1989):

h’l%lylz—i)l) = XlTﬂl + &

1n%2y:—i)15=)(§ﬂ2 +&

lloraz szans (odds ratio)® reprezentuje w modelu dwuwymiarowym inng rela-
cj¢ niz w jednowymiarowej regresji logistyczne;j:

¢ Warto zaznaczy¢, ze w dokumentacji dwuwymiarowego modelu logitowego opracowanej na
potrzeby pakietu oprogramowania R, przez pracownikow Uniwersytetu Harvarda (Imai i in., 2012,

P(yi1=y2=0)-Pn=0,y2=1) .
Py =y2=1)-P(y1=1,y,=0)"

prawdopodobienstwo (P(y1 =y, = 1): 0,5- ((p - 1)_1 —a—-va*+bdlap+ 1) .

s. 123), blednie zapisany jest zarowno iloraz szans ¢ =

37
Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



. P(yi=y,=1)-P(y1 =y, =0)
P(y1=1,yz=0)-P(y1=0,yz=1)

Dwuwymiarowy model logitowy pozwala na oszacowanie warto$ci prawdo-
podobienstwa ztozonego, uwzgledniajac zalezno$¢ miedzy zmiennymi y; i y»:

Py =y, = 1)=O,5(¢—1)_1(a—\/a2 +b) dlag =1

gdzie a =1+ (P(y1 =1)+P(y2 =1))(@-1), b=-4p(p-1)P(y1 =1)-P(y2 =1).

Dwuwymiarowe modele probitowy i logitowy cechujg zbiezne wyniki esty-
macji (tabl. 7) dla dowolnych wartoéci szacowanego prawdopodobienstwa.
W przypadku estymowanego dwuwymiarowego modelu logitowego sktonnosci
do ryzyka warto$¢ logitu dla proby z Diagnozy Spotecznej jest rowna:

In(p) ~1n(10,26) ~ 2,33

TABL. 7. POR(’)WNAN,IE OSZACOWANEGO PRAWDOPODOBIENSTWA
DLA SREDNICH WARTOSCI PREDYKTOROW W ANALIZOWANYM MODELU

Dwuwymiarowy model
Wyszczegolnienie logitowy probitowy
oszacowanie blad standardowy oszacowanie blad standardowy
P(31=0, 170) ceeiiiiriiccee 0,65866458 0,005460230 0,65519128 0,005408094
P1=0,12=1) oo 0,10166777 0,003518906 0,10199128 0,003460377
P(01=1,17=0) oo 0,09279194 0,003401124 0,09415771 0,003353415
PO0ni=1,12=1) oo 0,14687571 0,004055245 0,14865972 0,004026164

U w a g a. Celem zapewnienia poréwnywalnosci w tablicy podano wyniki estymacji obu modeli z R, gdzie oprogramowany
jest zarowno dwuwymiarowy model probitowy jak logitowy. Oszacowania prawdopodobienstwa ze Stata dla dwuwymiarowe-
go modelu probitowego wynosza kolejno: 0,65535169; 0,10213449; 0,09402259; 0,14849123. Wyttuszczono czgsci utamkowe
réznigce analogiczne wartosci wspolczynnikow i blgdow standardowych

Z 16 dto: jak przy tabl. 5.

Zellner (1962) zaproponowat model regresji liniowych pozornie niezwigza-
nych (seemingly unrelated regressions — SUR). Liniowy model prawdopodo-
bienstwa charakteryzuje szereg ulomnosci, najwazniejszymi sg heteroskeda-
stycznos$¢ sktadnika losowego 1 mozliwos$¢ uzyskania wartosci zmiennej zalez-
nej, niezgodnej z definicja prawdopodobienstwa. Roznice wartosci efektow
krancowych dla SUR i dwuwymiarowego modelu probitowego sa niewielkie dla
$rednich warto$ci predyktoréw. Za wyjatkiem zmiennych nieistotnych staty-
stycznie réznice efektow krancowych mieszcza sie¢ w przedziale (1,3%; 22,0%)
ich wartosci.
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Wykr. 2. EFEKTY KRANCOWE Z MODELI LINIOWEGO I PROBITOWEGO
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- 95-procentowy przedziat ufnosci dla efektow krancowych dwuwymiarowego modelu probitowego

e cfekty krancowe wedlug dwuwymiarowego modelu liniowego

716 dto: obliczenia wiasne na podstawie danych z Diagnozy Spolecznej z 2005 .

O ile w przypadku $rednich wartosci predyktoréw roéznice migdzy oszacowa-
niami efektow krancowych dla dwuwymiarowych modeli probitowego oraz
liniowego sg niewielkie, znacznie zwigkszaja si¢ one w przypadku skrajnych
warto$ci predyktorow, a zatem szacowanego prawdopodobienstwa. W analizo-
wanym przypadku efekty krancowe z modelu liniowego sg zawyzone wzgledem
efektow krancowych z modelu probitowego, co zwigzane jest z niskimi na ogét
warto$ciami szacowanego prawdopodobienstwa. W tabl. 8 przedstawiono efekty
krancowe zmiennej objasnianej postaci uczestnictwa w loterii o nieujemnej wy-
placie (cp43) dla 65-letniej emerytki z wyksztalceniem podstawowym, oceniajg-
cej materialny poziom swojego zycia jako ,zty”, ktorej ojciec nie ukonczyt
szkoly podstawowej. Wedle predykcji na podstawie dwuwymiarowego modelu
probitowego, osoby o podanych cechach zaryzykuja w tej loterii o nieujemne;j
wyplacie z prawdopodobienstwem 8,5%, a wedlug predykcji modelu liniowego
9,6%. Warto$ci btedu standardowego efektow krancowych sag nizsze w przypad-
ku dwuwymiarowego modelu probitowego.
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TABL. 8. POROWNANIE EFEKTOW KRANCOWYCH Z DWUWYMIAROWEGO MODELU
LINIOWEGO ORAZ PROBITOWEGO DLA SKRAJINYCH WARTOSCI PREDYKTOROW

Dwuwymiarowe modele
Zmienne liniowy (SUR) probitowy
efekty btad 7 efekty btad 7
kraficowe | standardowy krancowe | standardowy
WIEK ..o -0,0026 0,0003 -8,51 —-0,0014 0,0002 —6,91
Plec ..o 0,1443 0,0096 10,34 0,0968 0,0094 10,34
AWANS ..o 0,0320 0,0138 2,32 0,0138 0,0075 1,85
PFZEdS ..o 0,1215 0,0238 3,71 0,0657 0,0177 3,71
WYK 4 o 0,0664 0,0171 3,89 0,0448 0,0116 3,85
WYK 3 i 0,0152 0,0145 1,54 0,0127 0,0082 1,54
WYK 2 ot 0,0019 0,0145 0,13 0,0052 0,0078 0,67
SYEMAt 6 ..o —-0,0643 0,0253 -2,54 -0,0273 0,0100 2,72
SYEMAL 5 .o —0,0565 0,0172 -3,29 —-0,0305 0,0100 -3,06
SYEMAt 4 oo —0,0498 0,0145 -3,43 —-0,0217 0,0062 -3,49
SYImMat 3 ..o —-0,0507 0,0135 -3,76 —-0,0213 0,0058 -3,71
SYIMAt 2 ... -0,0145 0,0145 -1,00 -0,0062 0,0067 -0,92
WYkOJC 1 ..o —-0,0350 0,0147 -2,38 —0,0241 0,0089 2,71

Z 16 dto: jak przy tabl. 5.

CECHY SKEONNOSCI DO RYZYKA W DZIEDZINIE ZYSKU I STRATY
Kwota loterii a preferencje

Holt i Laury (2002) analizowali doswiadczalnie wplyw struktury prawdopo-
dobienstwa wyptat na preferencje jednostki. Badanie byto utomne ze wzgledu na
efekt kolejnosci pytan (btad oszacowania byt zblizony do tego podanego w tabl. 2
1 3), wyraznie wskazato jednak na rosngcg awersj¢ do ryzyka wraz ze wzro-
stem wartosci oczekiwanej z loterii. Eksperymenty obojga autoréw zakladaty
jedynie wybor migdzy loteriami o dodatniej wyptacie. Ujemne lub zerowe wy-
platy nie byly przewidziane w projekcie tego doswiadczenia. Loterii o mozliwej
ujemnej wyplacie nie byto takze we wczesniejszym eksperymencie Kachelmeie-
ra i Shehaty (1992) na temat zalezno$ci migdzy kwotg loterii i preferencjami
dotyczacymi ryzyka. Celem poréwnania wpltywu wysokosci wyptat i sktonno-
$cig do ryzyka odrgbnie w dziedzinie zysku i straty, przeprowadzono badanie
empiryczne.

W ankiecie zrealizowanej w dwoch probach ztozonych z n=2-100 studentow
Uniwersytetu Warszawskiego zapytano o preferencje dotyczace (hipotetycz-
nych) probleméw decyzyjnych (tabl. 9). Jak zaznaczono, dotychczas w literatu-
rze nie analizowano zaleznos$ci miedzy awersja do strat i wysokoscig przewi-
dzianej wyptaty. Wplyw kwoty loterii na decyzj¢ uczestnictwa w niej jest zna-
mienny statystycznie w przypadku wyboru migdzy alternatywa pewna i loteria,
ale tylko w przypadku nieujemnych wyptat.
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TABL. 9. WYSOKOSC KWOTY LOTERII I WYPLATY PEWNEJ ORAZ CZESTOSC WYBORU
WARIANTU REPREZENTUJACEGO AWERSJE DO RYZYKA

Wariant A
Alternatywa pewna albo loteria o niedodatniej wyptacie
ywap ) WYP!
Wyszezeg6lnienie Ogotem antacié 20 7t od ra rzucaé monetg i albo nic nie
“ap “ 21 ptacié, albo zaptacic¢ 40 zt
Ogolem .o 100 52 48
Alternatywa pewna | wzia¢ 20 zt od razu 50 23 27
albo loteria o nie- . . .
. . Laci rzuca¢ monetg i albo nic
ujemnej wyptacie nie dosta¢, albo dostaé
40 zt 50 29 21
Wariant B
Alternatywa pewna albo loteria o niedodatniej wyptacie
ywa p! ) WYp
Wyszezegolnienie Ogotem . rzuca¢ moneta i albo nic nie
zaptaci¢ 3000 ztod razu | - Ge 1bo zaplacié 6000 7t
Ogolem ..o 100 52 48
Alternatywa pewna | wzia¢ 3000 zt od razu 82 42 40
albo loteria o nie- R @1 albo i
. . lacie rzuca¢ monet3 i albo nic
wemnej wyp nie dosta¢, albo dostaé
6000 zt 18 10 8

716 d 1 o: opracowanic whasne na podstawie przeprowadzonych ankiet.

Respondentami kolejnej ankiety bylo n=2-100 studentow Uniwersytetu War-
szawskiego (tabl. 10). Z porownania wynikow z tabl. 9 1 10 wynika, ze wysoko$¢
wyplaty z loterii istotnie roznicuje sktonno$¢ do ryzyka ankietowanych w przy-
padku loterii o nieujemnych wyptatach, jednak w przypadku wyboru migdzy
dwiema loteriami (bez efektu pewnosci) wplyw ten jest nizszy anizeli w przypad-
ku wyboru miedzy wyptata pewng i loterig. Efekt pewno$ci wzmacnia zatem za-
lezno$¢ miedzy wartoscia wyplaty i sktonnoscia do ryzyka. W sytuacji mozliwosci
straty, wpiyw kwoty loterii lub wymku pewnego Jest ponownie zdecydowanie
mniejszy i przy danej wielko$ci proby nie jest on znamienny statystycznie.

TABL. 10. WYSOKOSC KWOTY LOTERII I CZESTOSC WYBORU WARIANTU
REPREZENTUJACEGO AWERSJE DO RYZYKA

Wariant A
Loterie o niedodatniej wyptacie
Wyszczegdlnienie Ogotem
~20 2, 90% —40 21, 45%
Ogolem ..o 100 43 57
Loterie o nieujem- | 20 z1, 90% 67 23 44
nej wyplacie 40 71, 45% 33 20 13
Wariant B
Loterie o niedodatniej wyplacie
Wyszczegolnienie Ogotem
-3000 zt, 90% —-6000 zt, 45%
Ogolem ..o 100 40 60
Loterie o nieujem- | 3000 zt, 90% 76 28 48
nej wyplacie 6000 1, 45% 24 12 12
Z 16 dto: jak przy tabl. 9.
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Zgodnosé efektow odbicia i pewnosci

Kahneman i Tversky (1979) twierdzili, ze jednostka w sytuacji wyboru mig-
dzy wyptata pewng i loterig o niedodatnich wyplatach o jednakowej wartosci
oczekiwanej, bedzie sktonna wybra¢ ten drugi wariant jako obcigzony wigkszym
ryzykiem. W istocie efekt odbicia nie jest spdjny z efektem pewnosci w przy-
padku $rednich warto$ci prawdopodobienstwa loterii, wbrew temu co ci autorzy
przypuszczali.

Podobne wnioski, jak z badania Diagnoza Spofeczna, dostarczyto badanie an-
kietowe przeprowadzone na potrzeby tego studium w 2014 r. wsrdéd studentow
Uniwersytetu Warszawskiego oraz Uniwersytetu w Oslo. Sita efektu odbicia byta
nizsza od sily efektu pewnosci i oba efekty nie byly wzajemnie spdjne. Nie ozna-
cza to, ze efekt odbicia nigdy nie ma miejsca. Jest on obecny w przypadku wyboru
miedzy alternatywami prawdopodobnymi, tj. bez efektu pewnosci (tabl. 11).

TABL. 11. EFEKT ODBICIA DLA PROBLEMOW DECYZYJNYCH ZAKLADAJACYCH WYBOR
MIEDZY MOZLIWOSCIAMI PRAWDOPODOBNYMI (BEZ EFEKTU PEWNOSCI)

Wariant A
Loterie o niedodatniej
wyplacie
Wyszezeg6lnienie Ogotem | 200 2t jesli sposréd 4 asow

—400 zt jesli sposrod 4 aséw

wylosowany zostanie .
wylosowany zostanie as serce

as serce lub karo

Ogolem .o 100 42 58
Loterie o nieujem- | 200 zt jesli sposrod 4
nej wyplacie asOw wylosowany zos-

tanie as serce lub karo 64 28 36

400 zt jesli sposrod 4
asOw wylosowany zos-
tanie as serce 36 14 22

Wariant B

Loterie o niedodatniej wyptacie

Wyszczegolnienie Ogotem —200 zt jesli na kostce —400 7t jesli na kostce
wypadnie 1, 2, 3 lub 4 wypadnie 1 lub 2
Ogolem. e 100 41 59
Loterie o nieujem- | 200 zt je$li na kostce
nej wyplacie wypadnie 1, 2, 3 lub 4 60 21 39
400 zt jesli na kostce
wypadnie 1 lub 2 40 20 20

Zrodto: jak przy tabl. 9.

Problem wyboru miedzy wariantami opisanymi dowolnymi wektorami posta-
ci w(p1, p2, p3; X1, X2 ,x3), gdzie x1<x2<x3 1 p»=1-p1—p3 mozna oznaczy¢ w troj-
kacie Marschaka i Machiny. Punkt (0, 0, 1) tego trojkata polozony jest na naj-
wyzszej krzywej obojetnosci w uktadzie. Na wykr. 3 na szaro zaznaczono pro-
ponowany przez Maching (1987) przebieg krzywych obojetnosci dla wyptat
niedodatnich. Wnioskowana na podstawie wynikéw Diagnozy Spolecznej nie-
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spojnos¢ efektow odbicia i pewnosci powoduje znieksztatcenie przebiegu krzy-
wych obojetnosci wzgledem uktadu proponowanego przez Maching dla niedo-
datnich wyptat, znanego jako hipoteza wachlarzowego przebiegu krzywych obo-
jetnosci (fanning out” hypothesis). Wariant a; jest w istocie preferowany nad
a,. Tymczasem wedtug koncepcji Machiny wariant a; powinien leze¢ na wyzej
potozonej krzywej uzytecznosci anizeli a; (wykr. 3). Nierozstrzygnieta jest kwe-
stia preferencji miedzy a;zi a4. Udzial 0sob preferujacych oba warianty jest zbli-
zony wedlug zebranych danych empirycznych na Uniwersytecie Warszawskim
i Uniwersytecie w Oslo. Dla probleméw decyzyjnych o nieujemnych wyptatach
uzyskane wyniki empiryczne sg zgodne z przebiegiem krzywych obojetnosci
zaproponowanym przez Maching dla nieujemnych wyplat.

Wykr. 3. HIPOTEZA WACHLARZOWEGO PRZEBIEGU KRZYWYCH OBOJETNOSCI
MACHINY A NIEZGODNOSC EFEKTOW PEWNOSCI I ODBICIA

d7<

as(

prawdopodobienstwo wyplaty x;

a3 (

a O
0
by >
prawdopodobienstwo wyptaty x;

U w a g a. Krzywe oboj¢tnosci wedtug hipotezy Machiny oznaczono na jasnoszaro.
Z 16 d1o: opracowanie wlasne na podstawie danych z Diagnozy Spolecznej z lat 2003 i 2005 oraz przeprowadzonych ankiet.

Podsumowanie

Sktonno$¢ do ryzyka nie jest tozsama jednej postawie. Ryzyko finansowe
stanowi tylko jeden z kilku wymiarow ryzyka, ktore rowniez nie sa jednolite.
Czynniki warunkujace awersje do ryzyka sg w duzej mierze odmienne w dzie-
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dzinie zysku i straty. Materialny dostatek ankietowanego niezaleznie od tego,
czy reprezentowany przez miar¢ subiektywna, czy obiektywna, byt istotng staty-
stycznie determinantg sktonno$ci do ryzyka w dziedzinie zysku, nie miat za$
zasadniczego wptywu na sktonno$¢ do ryzyka w dziedzinie straty. Analogiczna
zalezno$¢ dotyczylta wptywu zmiany zamoznosci respondenta na jego sktonnosc¢
do ryzyka w dziedzinie zysku i straty. Bez wzgledu na znak wyplaty najsilnie;j-
szy wptyw na sktonnos¢ do ryzyka miata ptec¢ ankietowanego.

Zatozona przez Kahnemana i Tversky’ego (1979) spdjnos¢ efektow odbicia
1 pewnosci nie znajduje potwierdzenia w wynikach badania Diagnoza Spoteczna
z lat 2003 i 2005 oraz przeprowadzonych przez autora w badaniach ankietowych
na Uniwersytecie Warszawskim i Uniwersytecie w Oslo. Niespojnos¢ obu efek-
tow powoduje rowniez trudno$ci w interpretacji koncepcji wykorzystujacych
teori¢ perspektywy, w tym hipotezy wachlarzowego przebiegu krzywych obo-
jetnosci Machiny (1987).

mgr Krzysztof Czauderna — SGH
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Summary. The tendency to financial risk has a strong and numerous condi-
tions. Its taking depends not only on psychological motives but the objective
factors. The strongest influence on risking in cash games had sex (men often
play) in the empirical study. Wealth and its changes although it was an im-
portant determinant of risk-taking when a gain was expected — did not have
such an impact when a potential loss was taken into account by the players.

Data from a Polish panel study, the Social Diagnosis, and carried out surveys
show inconsistency of reflection and certainty effects for medium-probability
gambles, which is contrary to the hypothesis of Kahneman and Tversky. The
reflection effect is also a premise for identification of factors associated with
risk-seeking separately for gain and loss possibilities, which was performed
using bivariate econometric models. Independently from the assumed model and
chosen measurement variables, education level, material situation as well as
amount of expected value of a gamble affect attitude towards risk in area of
losses and gains in a different way.

Keywords: financial risk, bivariate econometric model, reflection effect, cer-
tainty effect.

Pestome. Crkronnocms K uHAHCOBOMY DUCKY UMeem CUlbHble U MHO20-
yucnennvle ycaosus. llpeonpunumanue e2o 3aucum He MOILKO OM HCUXO-
JI02UYECKUX MOMUB08 HO U Om O00bLeKMUBHBIX hakmopos. B smnupuyeckom
0bcredosanuu camoe CUIbHOe GIUAHUE HA PUCK 8 OCHEeNHCHLIX U2pax umen noi
(myorcuunel  ueparom uyawe). boeamcmeo u e2o usmenenuss — xoms ObliO
BAJCHBIM OeMEPMUHAHMOM NPEONPUHUMAHUS pUCKd, Koz20a Owlia npedyc-
MompeHa npubblle — He UMeN0 MAKo20 6IUAHUA, K020d NPUHUMANACL 60
BHUMAHUE USPOKAMU BOZMOICHAS NOMEPS.
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Hannvie uz CoyuanvHozo ouazHo3a u npo8e0eHHbIX AHKEMHbIX 00C1e008aNUll
00KA3bI8AIOM  HeCOOmeemcmaue Ppekmos ompaxcenus u 0e30nacHocmu
8 Cayuae CpeOHUX 6eIUYUH GePOSIMHOCMU Jomepeu, 4mo sGIAemcs Npomue
eunomesvl Kanemana u Teepckoeo. Dpghexm ompadsicenus sensemcs HeobXo-
OuMbLM ycroguem Oiisi onpedeneHus 0emepMUHARMO8 CKIOHHOCmell K ¢huHa-
HCOBOMY PUCKY OMOENbHO 8 0bnacmu npudbwLIY U nomepu, Ymo Obli0 COeNaHO
nymem OYeHKU O8YMepHbIX dKOHOMempuyeckux modeneti. Heszasucumo om
NpUHAMOU MOOenu U 6bIOPAHHBIX USMEPUMENbHLIX NePeMEHHbIX, YPOGeHb
0bpaszosanus u 602aMCME0 IUYA, CYMMA GbINIAMbL 8bIUSPLIULEN UHAYEe GIUSIU
Ha CKIOHHOCMb K PUCKY 8 061acmu npudbLiy u nomepu.

KarwueBblie cioBa: GUHAHCOBBIA PUCK, ABYMEpHAs YKOHOMETPUYCCKAS MO-
neib, 3p ekt oTpaxenus, 3pheKT 6e30MaCHOCTH.
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Roman KOSMALSKI

Konwergencja gospodarcza w Polsce
w ujeciu sektorowym

Streszczenie. Artykul traktuje o badaniu konwergencji gospodarczej woje-
wodztw w ujeciu sektorowym, stanowiqc przykiad zastosowania metod niepara-
metrycznych. Jako podstawowe narzedzie wnioskowania o konwergencji zasto-
sowano nieparametryczng metode DEA' (Data Envelopment Analysis), ktorg
wzbogacono metodg estymacji jgdrowej, zaproponowang przez Quaha, polega-
Jgcq na analizie rozktadu produktywnosci pracy i jej zmian w czasie. Zastoso-
wanie jej w potgczeniu z DEA pozwolito przedstawic¢ ewolucje rozktadu produk-
tywnosci pracy w wojewodztwach w kolejnych latach. Ponadto na podstawie
wynikow dekompozycji indeksu Malmquista przeprowadzono analize alterna-
tywnych rozkladow badanej zmiennej z uwzglednieniem wplywu poszczegolnych
sktadowych tego indeksu na zmiany jej rozktadu. W badaniu pokazano glowne
zrodta konwergencji (dywergencji) gospodarczej w sektorach rolniczym, prze-
mystowym i ustugowym.

Stowa kluczowe: konwergencja regionalna w Polsce, produktywno$¢ pracy,
wzgledna efektywnos¢, postep technologiczny, akumulacja kapitatu rzeczowego.

ZARYS KONWERGENCJI GOSPODARCZEJ W TEORII
I BADANIACH EMPIRYCZNYCH

Problematyka dotyczaca zrodet oraz stopnia zréznicowania bogactwa regio-
néw, krajow oraz pomiedzy krajami cztonkowskimi Unii Europejskiej (UE)? od
lat pozostaje jednym z najistotniejszych problemoéw rozpatrywanych w ekono-
mii. W glownym nurcie badan nad konwergencja gospodarcza wykorzystuje si¢
powszechnie modele wzrostu gospodarczego, a wnioskowanie o wystgpujacych
zbieznos$ciach dokonywane jest najczesciej na podstawie estymowanych albo

' W polskiej terminologii DEA nazywana jest takze metoda granicznej analizy danych lub anali-
z3 otoczki danych.

2 Proby wyréwnywania regionalnych dysproporcji w poziomie rozwoju gospodarczego stanowig
istotny cel dziatan polityki regionalnej UE.
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kalibrowanych parametrow tych modeli. W Polsce problematyka konwergencji
na ogdt bywa podejmowana w kontekscie skutecznosci polityki spojnosci, finan-
sowanej przez UE.

Konwergencja gospodarcza moze by¢ zasadniczo rozpatrywana w dwodch
aspektach’. W pierwszym jest rozumiana jako zbiezno$é $ciezek wzrostu do
stanu rownowagi, natomiast w drugim jako wyréwnywanie si¢ poziomu bogac-
twa migdzy regionami. Idea konwergencji rozumiana jako proces zbiezno$ci
sciezek wzrostu gospodarki do stabilnych stané6w rownowagi jest znana w teorii
wzrostu gospodarczego juz od potowy XX w. Dynamiczny rozwoj badan nad
roznymi rodzajami konwergencji gospodarczej, ktory trwa od lat 80. ub. wieku,
przyczynit si¢ do zwickszenia réznorodnosci w rozumieniu i metodach analizo-
wania tej kategorii ekonomiczne;.

Najczesciej spotykane sg dwie podstawowe koncepcje — sigma oraz beta,
konwergencja bezwarunkowa i warunkowa. Terminy te znane sg m.in. z prac:
Barro, Sala-i-Martin (1992), Sala-i-Martin (1996a, b). Powszechnie stosowanym
miernikiem w badaniach nad wzrostem gospodarczym i konwergencja jest PKB
per capita lub PKB na osobe pracujaca®. Miernik ten — jako zagregowana kate-
goria ekonomiczna — okresla catkowita warto$¢ dobr i ustug wytworzonych
w ciggu roku w danym kraju lub regionie. Podstawowym celem artykutu jest
zbadanie, czy w poszczegdlnych sektorach gospodarki wystepuje konwergencja
produktywnosci pracy i jaki jest jej wptyw na konwergencje w catej gospodarce.
W badaniu jako zmienng objasniang przyjeto wartos¢ dodang brutto (WDB)
w przeliczeniu na osobe pracujaca® w sektorach rolniczym, przemystowym
i ustugowym?®, natomiast jako zmienne objasniajace nakltady pracy i kapitatu
rzeczowego w badanych sektorach. Tym sposobem nawigzano do konstrukcji
neoklasycznych, zagregowanych modeli wzrostu gospodarczego.

W literaturze przedmiotu znane sg badania nad konwergencjg gospodarcza
w ujeciu sektorowym, prowadzone przez m.in. Dollara i Wolffa (1998). Badania
te obejmowaty przemyst w krajach OECD. Bernard i Jones (1996) opublikowali
prace dotyczaca konwergencji w sektorach gospodarki poszczegodlnych stanow
wchodzacych w sktad Stanéw Zjednoczonych. Bezposrednim nawigzaniem do
tego opracowania sg badania nad konwergencja sektorowa w wybranych krajach
OECD (Carree, Klomp, Thurik 1999). Znane sa takze opracowania dotyczace
konwergencji sektorowej w krajach UE przeprowadzone przez Doyle i Lea-
ry’ego (1999). Kolejnymi przyktadami badan nad konwergencja sektorowa
w krajach OECD moga by¢ prace Mullera (2000) czy Wonga (2006). Znane sa
takze liczne badania nad konwergencja gospodarczag w Polsce prowadzone

3 Pehiejszg typologie poje¢ zwigzanych z konwergencjg gospodarczg podano m.in. w opraco-
waniu Malaga (2004a, b).

4 Malaga (2015), s. 2.

5 Kusidet (2013), s. 28.

¢ Warto jednak zwrdcié uwage, ze cze$¢ autordw wyraza poglad, wedtug ktorego warto$é doda-
na wigze si¢ bardziej z efektywnos$cia dziatania niz z produktywnos$cig poszczegdlnych zasobow.
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np. przez Kusidet (2013). W tym kontek$cie nalezy wymieni¢ opracowanie Ma-
lagi i Klibera (2007), w ktéorym autorzy przeprowadzili badania konwergencji
wojewodztw w ujeciu zagregowanym.

W artykule przedmiotem szczegdlnego zainteresowania begdzie konwergencja
gospodarcza w ujeciu trzech sektor6w — rolniczego, przemystowego i ustugo-
wego w ukladzie wojewodztw. Zrédlem danych prezentowanego badania sa
publikacje GUS, w tym roczniki statystyczne wojewodztw z lat 2004—2012.

METODY NIEPARAMETRYCZNE W BADANIU KONWERGENCJI

W prowadzonych badaniach nad konwergencja gospodarczg — jak juz wspo-
mniano — zastosowano metode nieparametryczng DEA. Po raz pierwszy zostata
ona zaproponowana przez Charnesa, Coopera i Rhodesa (1978), ktérzy wyko-
rzystali programowanie matematyczne do estymacji miar efektywnosci techno-
logicznej i stworzyli pierwszy model znany w literaturze jako model CCR’. Jest
on najstarszym modelem DEA i stanowi punkt wyjscia dla wszystkich pozosta-
tych. Do chwili obecnej model ten doczekat si¢ wielu modyfikacji i ciekawych
zastosowan w bardzo réznych dziedzinach, co znajduje odzwierciedlanie w wie-
lu pracach®.

Formalnie rzecz ujmujgc DEA polega na rozwigzaniu szeregu zadan progra-
mowania liniowego pozwalajacych wyliczy¢ wartosci wspotczynnikow efek-
tywnos$ci technologicznej przy danych warunkach ograniczajacych. Przedsta-
wiony w artykule model jest okreslany w literaturze przedmiotu jako ukierun-
kowany na naklady CCR (input-oriented CCR model)’.

Funkcja celu jest w nim minimalizacja mnoznika poziomu naktadow:

6, — min (1)

Warunki ograniczajace:
J
D XAy Sk, dlan=1,..,N ()
=

— naktady technologii wspolnej sa nie wigksze od mozliwie najmniejszej czesci
naktaddéw poniesionych przez obiekt o-ty:

J
z;y;jﬂoj >y, dar=1,.,R 3)
=

7 Nazwa pochodzi od pierwszych liter nazwisk autorow tego modelu.
8 Np. opracowana przez Tawersa bibliografia DEA za lata 1978—2001 zawiera ponad 3000 po-

Zycji.
? Guzik B. (2009), s. 55 i nastgpne.
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— rezultaty technologii wspoélnej sg nie mniejsze od rezultatdw poniesionych
przez obiekt o-ty:

Gps Ao1s o2y ey Aoy 20 4
gdzie:

O — wspotczynnik efektywnosci o-tego obiektu,

Xnj — n-ty naktad w j-tym obiekcie (wielko$¢ n-tego naktadu — kapita-
hu rzeczowego w mln zt i pracy w tys. oséb w j-tym wojewodz-
twie),

Vi — r-ty wynik w j-tym obiekcie (wartos¢ dodana brutto w badanym
sektorze w j-tym wojewodztwie),

Aoty oy Aoy — WspOtczynniki kombinacji technologii wspdlnej zorientowanej na
o-ty obiekt.

Rozwiazanie zadania (1)—(4) polega na znalezieniu wartosci wspotczynnika
6., ktéra umozliwi takie maksymalne zmniejszenie naktadow, przy ktorym nadal
bedzie mozliwe osiggnigcie danego poziomu wynikoéw. Analiza badanego zbioru
obiektow wymaga sformutowania i rozwigzania po jednym zadaniu DEA dla
kazdego obiektu, w ktorym postuluje si¢ znalezienie optymalnego sposobu prze-
ksztalcania naktadow badanego obiektu w wyniki, a wigc znalezienie optymal-
nej technologii produkcji. Optymalna technologia to taka, ktéra minimalizuje
naktady do poziomu nieprzekraczajacego rzeczywistych naktadéw, przy ktorych
mozliwe jest uzyskanie wynikow nie gorszych od rzeczywistych — o czym
przesadzaja warunki ograniczajace. Uzyskany z rozwigzania tego zadania 6, jest
wspotczynnikiem efektywnosci technologiczne;.

Zastosowanie w badaniu indeksu Malmquista umozliwia analiz¢ produktyw-
nos$ci przedsiebiorstwa, galezi przemystu lub gospodarki w okre§lonym momen-
cie'’, a jego konstrukcja opiera sie na zasadzie pordwnania relacji naktadow do
wynikéw w roznych chwilach czasu''. Estymacja nieparametryczna indeksu
Malmquista wymaga rozwigzania czterech zadan programowania liniowego
— dwoch jednookresowych dla chwili ¢ i1 ¢#+1, ktore uzyskuje si¢ poprzez roz-
wigzanie zadania programowania liniowego w standardowej postaci modelu
DEA oraz dwoch miedzyokresowych'?. Indeks ten dostarcza informacji doty-
czacych czynnikow i sity ich oddziatywania na zmiany produktywno$ci w cza-
sie. Zmiana obserwowanej produktywnosci opisanej indeksem Malmquista'
moze by¢ rezultatem zmiany w stosowanej technologii produkcji (postep techno-
logiczny, technical change — TC), zmiany efektywnosci technologicznej (tech-

10 Malmquist (1953), s. 209—242.

1 Miary odlegtosci w indeksie dla chwili ¢ i 7 +1 oznaczono odpowiednio symbolem Dy, D,/*!
— wzor (7).

12 K osmalski (2010), s. 102—107.

13 Growiec (2012), s. 133 i nastgpne.

50
Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



nical efficiency change — F) lub akumulacji kapitatu rzeczowego oznaczonej
symbolem AK'. Korzystajac z formuly Fire’a, Grasskopf, Lindgrena i Roosa
(1993) indeks Malmquista mozemy zapisa¢ w postaci:

Mt’ #_ D£+1 (xt+1 ,yH—l) Dé (xtﬂ ’yt+l )Dot (x‘,y’) %
Dé(xt,y’) Dé“(x“'l,yH'l)DéH(xt,yt)

Ettl TCtt+1

. &)
Dé(x’“,y’“ )Dot(x’“,y’“) 2
Dy (x',y")Dg* (x", y")
AK 141

lub w postaci:

Mt,Hl — Et,t+1 . Tct,t+1 ~AKt7t+l (6)
gdzie:
E""!" — pozwala zmierzy¢ zmiane relatywnej efektywnosci technologii miedzy

chwilami ¢ 1 ¢+1,
TC""' — umozliwiajg pomiar postepu technologicznego miedzy chwilami ¢ i ¢+1,

AK""'— miara akumulacji kapitatu rzeczowego miedzy chwilami ¢ i #+1.

W badaniu nad konwergencjg produktywnosci pracy poshuzono si¢ wynikami
otrzymanymi na podstawie dekompozycji indeksu Malmquista. Analiza polegata
na poznaniu wptywu poszczegolnych sktadowych tego indeksu na zmiany pro-
duktywnosci pracy w wybranych latach z okresu 2004—2012. Do realizacji tego
celu postuzyta formuta Kumara i Russella (2002). W efekcie otrzymano:

yH =E.-TC-AK - y' (7)

Zgodnie z rownaniem (7) produktywno$¢ pracy w chwili #+1 jest iloczynem
produktywnos$ci pracy w chwili ¢ i sktadowych indeksu Malmquista zapisanego
rownaniami (5 lub 6). Dlatego poprzez pomnozenie produktywnosci pracy
z chwili ¢ przez kazda ze sktadowych indeksu z osobna otrzymamy alternatywne
warto$ci produktywnosci pracy, uwzgledniajace wyizolowany wpltyw kazdego
z czynnikow wzrostu gospodarczego na zmiany produktywnos$ci pracy pomig-
dzy chwilami # i #+1, co opisuje nastepujacy uktad rownan'’:

vE' =E-) ®)

14 Kumar, Russell (2002), s. 527—548.
15 Oznaczenia: y — warto$¢ dodana brutto na osobe pracujacg (WDB), E — wskaznik efektyw-
nosci technologicznej, 7C — postep technologiczny, AK — akumulacja kapitalu rzeczowego.
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yre =TC-y' )
Vig =AK-y' (10)

gdzie jedynym czynnikiem wzrostu produktywnosci pracy pomiedzy chwilami
t do t++1w rozpatrywanych sektorach i wojewddztwach byty dla:

pe zmiana wartosci wskaznika relatywnej efektywnos$ci technologii stoso-
wanych w badanym sektorze;
yit — postep technologiczny w badanym sektorze;

y'it — akumulacja kapitalu rzeczowego w badanym sektorze.

Na podstawie tak sformulowanych réwnan dokonano oceny wptywu zrdédet
wzrostu gospodarczego, rozpoznanych w wyniku dekompozycji indeksu Malm-
quista, na zmiany rozktadu produktywnos$ci pracy w kazdym z badanych sekto-
row w wojewodztwach w latach 2004—2012.

W celu estymacji nieznanych rozktadoéw zapisanych uktadem réwnan (8)—
—(10) zastosowano metode estymacji jadrowej. Wykorzystanie tej metody
w badaniu konwergencji gospodarczej pozwala na analiz¢ rozkladu i jego ewo-
lucje pod wpltywem czynnikow wzrostu gospodarczego rozpoznanych w wyniku
dekompozycji indeksu Malmquista (Woéjcik, 2008a, b). Metoda ta stwarza takze
mozliwo$¢ zaobserwowania polaryzacji badanej zmiennej. Estymator jadrowy
warunkowej funkcji gestosci jest cigglym odpowiednikiem histogramu i pokazu-
je, w jaki sposob zmienia si¢ rozktad badanej zmiennej w czasie.

Klasyczne metody estymacji rozktadu polegaja na wyborze jednego lub kilku
typowych rozkladéw prawdopodobienstwa, a nastepnie na dobraniu wlasciwych
parametréw dopasowujacych ten rozktad do danych. W literaturze przedmiotu
najczescie] stosuje si¢ rozklady: normalny, jednostajny, trojkatny, beta, gamma,
wykladniczy, ¢-Studenta, y* (chi-kwadrat) lub Poissona.

Jezeli mamy do czynienia z nieznanym rozktadem, to problem stwarza wybor
jego rodzaju sposrod typowych rozktadow. Aby wyeliminowa¢ t¢ niedogodnosc,
wynikajacg z arbitralnosci wyboru, w omawianym badaniu wykorzystano niepa-
rametryczng metode estymacji jadrowej (Kernel Density Estimators). Zastoso-
wanie tej metody powoduje, ze przeprowadzenie analizy rozktadu badanej
zmiennej nie jest obcigzone koniecznoscig dokonania arbitralnego wyboru kon-
kretnego typu rozktadu.

Estymacja jadrowa sprowadza si¢ do oszacowania nieznanej funkcji ggstosci
dla zmiennej losowej na podstawie skonczonej liczby obserwacji tej zmiennej.
Wartos$ci funkcji gestosci w kolejnych punktach liczone sg jako wzgledna czg-
stos¢ obserwacji w otoczeniu danego punktu. Otoczenie to nazwane jest pasmem
estymacji (bandwidth, window), a do oszacowania wzglednej czesto$ci wyko-
rzystuje si¢ funkcje gestosci zwang funkcja jadra (kernel).

W celu zdefiniowania estymatora jadrowego zaklada si¢ dana n-wymiarowa
(w naszym przypadku n=1) zmienng losowg x o funkcji gestosci rozktadu f
Wowczas wynikiem m niezaleznych eksperymentow jest m-elementowa
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proba losowa xi, x2, ..., Xm, Na podstawie ktorej mozna wyznaczy¢ estymator

fIR" > [0;oo) funkcji gestosci rozktadu zmiennej losowe;j x.
Estymator jadrowy funkcji gestoéci definiowany jest wzorem'®:

g 1 N pfx—x
X)= K 11
f(>mhn;[h) (11
gdzie:
n — wymiar zmiennej losowej x (w badaniu rozpatrujemy zmienng
jednowymiarowa),
X1, X2, ..., X16 — proba losowa zmienne;j'’,
m — licznos¢ elementow proby,
f(x) — funkcja gestosci rozktadu zmiennej losowe;j x,
f(x) — estymator funkcji gestosci rozktadu skonstruowany na podsta-
wie proby x,
h — tzw. wspdtczynnik wygtadzania (szeroko$é pasma lub okna)'®,
K (x) — jest okreslane mianem jadra estymacji i ma najczesciej postaé

funkcji gaussowskie;j:

K(x)= \/;_” exp(—%) (12)

Estymator jadrowy pozwala wyznaczy¢ funkcje gestosci bez koniecznosci
uwzgledniania z gory przyje¢tego rozktadu. Estymatory nieparametryczne warto
stosowa¢ w przypadku niestandardowych rozkladow, gdzie metody parame-
tryczne zawodza, np. dla rozktadéw wielomodalnych. Dzigki uniezaleznieniu si¢
od przyjetego z gory okreslonego typu rozktadu, mozliwe jest okreslenie wielu
wiasno$ci badanej funkcji, np. potozenie modalnych, symetrii lub postaci roz-
ktadu dla skrajnych wartosci zmiennej losowe;j'’.

WYNIKI BADANIA

W tej czesci artykutu przedstawiono wykresy funkcji gestosci rozktadu pro-
duktywnosci pracy dla danego sektora gospodarki i dodatkowo rozktady opra-
cowane na podstawie wartosci sktadowych indeksu produktywnosci Malmqui-

16 Kulczycki (2005), s. 56.
17 Rozktady wyznaczono na podstawie WDB na osobe pracujgcg w 16 wojewddztwach. Mini-
malna liczno$¢ proby niezbedna do wyznaczenia wartosci funkcji gestosci okreslana jest wzorem

4" gdzie n — to wymiar zmiennej — Kulczycki (2005), s. 103 i nast¢pne.
18 Wartoé¢  wspolczynnika /4  wyznaczono ze wzoru na jego optymalizacje:

1,349
19 Quah (1997), s. 27—59.

h=0,9 min[s,u]n‘” 3, zaproponowanego przez Silvermana (1986).
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sta, zgodnie z rownaniami (8)—(10)*°. Na osiach odcietych odtozono wartosci
produktywnosci pracy (mierzonej WBD) w danym roku i sektorze, a na osiach
rzednych — wartos$ci funkcji gestosci, bedace odpowiednikiem liczebnosci wo-

jewodztw.

Wykr. 1. ROZKEADY PRODUKTYWNOSCI PRACY W SEKTORZE ROLNICZYM

a)

0,045 4
0,040 1
0,035 1
0,030 1
0,025 1
0,020
0,015 1
0,010
0,005

0,000

b)

0,045 -

0,040 1
— —— WDB (2004)
—— WDB(2012) 0,035
0,030
0,025
0,020
0,015 |
0,010 1
0,005 1

0,000

W WOJEWODZTWACH W LATACH 2004—2012°

— —— WDB (2004)
——— WDB (2004)E

d)

0,045 7

0,040 1

—— - WDB (2004)

0,030 A
0,025 1
0,020 1
0,015 1
0,010 7

0,005 1

—— WDB (2004)'TC ~ 0,035

20 40 60

/'\

\
I\ ——-WDB (2004)
I\ ——WDB (2004)AK

y 7 0,000
0

a Oznaczenia, jak we wzorach (8)—(10).

Z1 6 d to: opracowanie whasne na podstawie wynikéw badania.

20 Obliczenia i przedstawione w artykule wykresy wykonano na arkuszu kalkulacyjnym Micro-

soft Office Excel.
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Porownanie rozktadow dla lat 2004 1 2012 (wykr. 1a) wskazuje na niewielkie
przesuni¢cie prawej czesci rozktadu oraz ich sptaszczenie w badanym okresie.
Sugeruje to wzrost produktywnosci pracy w latach 2004—2012 gtoéwnie w wo-
jewddztwach o wyzszych wartosciach tej kategorii ekonomicznej w roku po-
czatkowym badania, czyli w 2004 r. Rozktad produktywnosci pracy w sektorze
rolniczym dla roku 2012 jest — w porownaniu z rokiem 2004 — rozktadem
bardziej ptaskim, co nalezy interpretowa¢ jako wzrost zréznicowania tej katego-
rii ekonomicznej pomigdzy wojewddztwami w rozpatrywanym okresie.

Wykr. (1b)—(1d) przedstawiaja wyizolowany wptyw czynnikdéw wzrostu go-
spodarczego na produktywno$¢ pracy w okresie 2004—2012 otrzymang na pod-
stawie rownan (8)—(10). Wykr. 1b pokazuje wptyw zmian wskaznika relatyw-
nej efektywnosci w okresie 2004—2012 na rozktad produktywno$ci pracy osza-
cowany na podstawie rownania (8). Rozktady przedstawione na wykr. 1b po-
zwalaja wnioskowa¢ o bardzo niewielkim wptywie zmian warto$ci wskaznika
relatywnej efektywnosci technologicznej na ksztalt rozktadu produktywnos$ci
pracy. W metodologii DEA zmiany wskaznika relatywnej efektywnos$ci uzna-
wane sg za miar¢ nadrabiania zaleglo$ci technologicznych dzigki dyfuzji techno-
logii. Rozpatrujac zas wykr. 1c i 1d zauwazalny jest wptyw postepu technolo-
gicznego 1 akumulacji kapitatu rzeczowego na zmiany rozktadu produktywnosci
pracy. Co cieckawe, uwzglednienie wptywu postepu technologicznego lub aku-
mulacji kapitatu rzeczowego skutkuje przesunigeciem jedynie prawej czesci wy-
kresu. Mozna zatem przypuszczaé, ze te dwa czynniki ksztattowaty w badanym
okresie wzrost produktywnosci pracy gtéwnie w wojewodztwach o najwyzszych
wartoséciach tego wskaznika w roku 2004 i to one mogg by¢ uznane za gtowna
przyczyng wzrostu zréznicowania produktywno$ci pracy w sektorze rolniczym
w latach 2004—2012.

Przedstawione na wykr. 2 rozktady produktywnosci pracy w sektorze przemy-
stowym w latach 2004 i 2012 s3 rozktadami dwumodalnymi, z zauwazalng ten-
dencja do nasilania polaryzacji produktywnosci pracy. Wokot wyzszego wierz-
chotka rozktadu skupiona jest wickszo§¢ wojewddztw. Drugi, nizszy wierzcho-
fek przesunigty jest na prawo. Stanowi to efekt istnienia wyodrgbnionej grupy
wojewodztw charakteryzujacych si¢ relatywnie wyzszymi warto$ciami produk-
tywnosci pracy wzgledem pozostatych wojewddztw. Przedstawione na wykr. la
rozktady charakteryzuja si¢ niewielka zmienno$cia.

W okresie 2004—2012 zauwazalny byt efekt rozprzestrzeniania si¢ technolo-
gii (mierzony wskaznikiem E na wykr. 2b) na zmiany regionalnego rozkladu
produktywnos$ci pracy. Uwzglednienie w badaniu efektu zmian technologicz-
nych oraz akumulacji kapitatu rzeczowego skutkuje przesunigciem rozktadu na
prawo, ku wyzszym wartosciom produktywnosci pracy. Charakterystyczne jest
tutaj przesunigcie gtdwnie prawej cze¢sci rozktadu w wyniku uwzglednienia po-
stepu technologicznego, podczas gdy efekt uwzglednienia wptywu akumulacji
kapitatu rzeczowego stanowi przesunigcie na prawo calego rozktadu (wykr. 2d).
Przypuszczalnie wojewddztwa o nizszej produktywnosci pracy w roku 2004
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uzyskaty w badanym okresie wzrost tejze produktywnosci gtéwnie dzigki aku-
mulacji kapitatu rzeczowego, a w mniejszym stopniu — w wyniku zmian tech-
nologicznych. Z kolei wojewddztwa o najwyzszych wartos$ciach produktywnosci
pracy w roku 2004 poprawity ja w latach 2004—2012 dzi¢gki zmianom techno-
logicznym (wykr. 2¢) oraz akumulacji kapitatu rzeczowego.

Wykr. 2. ROZKEADY PRODUKTYWNOSCI PRACY W SEKTORZE PRZEMYSLOWYM
W WOJEWODZTWACH W LATACH 2004—2012¢
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a Oznaczenia, jak we wzorach (8)—(10).
Z 16 dto: jak przy wykr. 1.

Przedstawione na wykr. 3 rozktady produktywnos$ci sg rozktadami dwumo-
dalnymi. W kazdym z momentéow zdecydowana wigkszo$¢ wojewodztw skupia
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si¢ wokot nizszych wartosci badanej zmiennej ekonomicznej. Na wykresie re-
prezentowane jest to przez wyzsze wierzcholki. Z kolei wierzcholki nizsze —
przesunicte na prawo od poczatku ukladu wspotrzednych obejmuja mniejsza
grupe wojewddztw o znacznie wyzszych warto$ciach produktywnos$ci pracy
w sektorze ustugowym. Co cieckawe, wierzchotek rozkladu dla roku 2012
(wykr. 3a) jest wyzszy w stosunku do 2004 r. Oznacza to, ze w grupie woje-
wodztw o nizszej produktywnosci pracy w badanym okresie mieliSmy do czy-
nienia z konwergencja gospodarcza pod wzgledem rozpatrywanej zmienne;.

Wykr. 3. ROZKEADY PRODUKTYWNOSCI PRACY W SEKTORZE USLUGOWYM
W WOJEWODZTWACH W LATACH 2004—2012°
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a Oznaczenia, jak we wzorach (8)—(10).
Z 16 dto: jak przy wykr. 1.

Oddzielne uwzglednienie wplywu poszczegélnych czynnikow wzrostu na
zmiany rozktadow skutkuje w przypadku postgpu technologicznego i kapitatu
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rzeczowego przesunigciem, zwlaszcza prawej czesci rozktadu, na prawo, w kie-
runku wyzszych wartosci produktywnosci pracy. Nalezy przy tym zwrdci¢ uwa-
ge na zmiang ksztaltu rozktadu w wyniku uwzglednienia postepu technologicz-
nego. Rozklad ten jest bardziej ptaski. Mozna zatem przypuszczaé, ze te woje-
wodztwa, ktore juz w roku 2004 osiggaty wyzsze warto$ci produktywnosci pra-
cy, w badanym okresie w znaczniejszym stopniu wprowadzaly zmiany techno-
logiczne skutkujace wigkszym zréznicowaniem owej produktywnosci.

Podsumowanie

W artykule przeprowadzono badania nad konwergencja gospodarcza w zakre-
sie produktywnosci pracy (mierzonej WDB na osobe pracujaca) w ujeciu trzech
sektorow w wojewodztwach w latach 2004—2012. Przedstawiono w nim takze
przyktad zastosowania nieparametrycznej metody DEA i analizy rozkladow
w badaniach nad konwergencja gospodarczg. Do najistotniejszych zalet metod
nieparametrycznych w tego typu badaniach zaliczamy niewielkie wymagania
dotyczace liczby obserwacji statystycznych oraz mozliwo$¢ zidentyfikowania
zrodet konwergencji (dywergencji). Ponadto dokonanie pomiaru zmian produk-
tywnosci pracy (lub wzrostu gospodarczego) wedlug DEA powoduje, ze nie jest
wymagana znajomo$¢ zaleznosci funkcyjnej, jaka wystepuje pomiedzy nakta-
dami i wynikiem, utozsamianej z makroekonomiczng funkcja produkcji. Zatem
wyniki nie sg obcigzone potencjalnym btedem wynikajacym z niedostatecznego
dopasowania modelu do danych empirycznych lub niedostatecznie dlugich sze-
regow czasowych.

Przeprowadzenie badania dla sektoréw ekonomicznych ujawnito wiele zalez-
nosci niezauwazalnych w przypadku prowadzenia badan na poziomie zagrego-
wanym. Podstawowymi sektorami, w ktorych mial miejsce wzrost produktyw-
nosci pracy w badanym okresie byly sektory przemystowy i uslugowy. Naj-
mniejsze zmiany produktywno$ci pracy w tymze przedziale czasowym zaobser-
wowano w sektorze rolniczym. Rozktad produktywnosci pracy w sektorze rolni-
czym dla lat 2004 i 2012 jest rozkladem jednomodalnym ptaskim, ktorego
ksztalt stanowi rezultat znacznego zréznicowania produktywnosci pracy pomig-
dzy wojewddztwami. Z kolei rozktady produktywnosci pracy w sektorach prze-
mystowym i uslugowym sa rozkltadami dwumodalnymi. W badanym okresie
najsilniejsze impulsy dla zmian produktywnos$ci pracy w sektorach przemysto-
wym i ustugowym byly efektem postepu technologicznego i akumulacji kapitatu
rzeczowego. Natomiast w sektorze rolniczym wptyw wymienionych czynnikow
na zmiany produktywnosci pracy byt niewielki.

Na podstawie analizy wptywu czynnikéw wzrostu gospodarczego na dynami-
ke regionalnych rozktadow mozna uzna¢, ze podstawowymi zrédtami wystepu-
jacej dywergencji badanej zmiennej w latach 2004—2012 byly zr6znicowany
przestrzennie postgp technologiczny oraz akumulacja kapitalu rzeczowego.
Z kolei nie zaobserwowano istotnego wpltywu zmian relatywnej efektywnos$ci
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technologii stosowanej w poszczegdlnych sektorach gospodarki w wojewodz-
twach na konwergencj¢ (dywergencje) produktywnosci pracy. Bardziej ptaskie
ksztatty rozktadow lub przesunigta glownie prawa czg¢s¢ rozkladu sugeruja, ze to
wlasnie postep technologiczny i akumulacja kapitatu rzeczowego, jakkolwiek
pozadane z punktu widzenia kreowania przez nie silnych impulsow dla wzrostu
gospodarczego, byly w tym okresie najwazniejszymi przyczynami wzrostu zroz-
nicowania produktywnosci pracy pomiedzy wojewodztwami.

dr Roman Kosmalski — Panstwowa Wyzsza Szkota Zawodowa w Lesznie
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Summary. The article deals with the study of economic convergence of the
Polish voivodships by sector, and is an example of the use of nonparametric
methods. As a basic tool used to apply for the convergence of nonparametric
method of DEA (Data Envelopment Analysis), which enriched nuclear estima-
tion method, proposed by Quah, involving the analysis of the distribution of
labor productivity and its changes over time. Its use in conjunction with the DEA
allowed to present the evolution of the distribution of labor productivity in the
voivodships in the coming years. Moreover, based on the results of the
Malmquist decomposition index, analysis was carried out of alternative distribu-
tions of the variable, taking into account the impact of the individual compo-
nents of the index on changing its distribution. The study shows the main sources
of economic convergence (divergence) in agriculture, industry and services sec-
tors.

Keywords: regional convergence in Poland, labor productivity, relative effec-
tiveness, technological change, capital deepening.
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Przestrzenne zr6znicowanie
starosci demograficznej w Polsce

Streszczenie. W ocenie stopnia zaawansowania staroSci demograficznej
wykorzystuje si¢ wiele miar. Wsrod najczesciej stosowanych mozna wymienic¢
te, ktore wyrazajq relacje miedzy liczbg 0sob starszych i ogolng liczbg ludnosci
lub mtodszq grupg wieku. Rzadko zas stosuje si¢ takie miary, ktore uwzgledniajg
calg strukture wieku ludnosci. W artykule zaprezentowano nowy sposob analizy
przestrzennego zroznicowania struktur wieku ludnosci z wykorzystaniem metody
aglomeracyjnej z metrykq euklidesowq. Badanymi obiektami byly wojewddztwa,
a zmiennymi objasniajqcymi piecioletnie grupy wieku (20 zmiennych). Dodatko-
wo wprowadzono obiekt hipotetyczny, ktory charakteryzuje sie regresywng
strukturg wieku. Jego wprowadzenie pozwolito na oceng, jak badane regiony
rozniq sie nie tylko miedzy sobq, ale takze jak dalece odbiegajg one od wzorca
rozwoju ludnosci. Rozwazania prowadzono odrebnie dla populacji kobiet i mez-
czyzn oraz lat 1991, 2001 i 2011.

Stowa kluczowe: struktura ludnosci, staro§¢ demograficzna, starzenie si¢
ludnosci.

W ocenie starosci demograﬁczneJ wykorzystuje si¢ wiele miar, ktére mozna
podzieli¢ na trzy grupy. Do pierwszej grupy nalezg te, ktore przedstawiaja relacje
miedzy liczebno$cig (lub odsetkami) osob starszych i ogdlna liczba ludnosci lub
milodsza grupa wieku. Korzystajac z tych relacji zaproponowano roézne skale oce-
ny staro$ci demograficznej. W propozycji przedstawionej przez E. Rosseta (1959,
1967) przez mtodo$¢ demograficzng nalezy rozumie¢ sytuacje, gdy odsetek osob
w wieku starszym w ogolnej liczbie ludno$ci (wskaznik staro$ci) wynosi mniej niz
8%. Kolejny poziom, nazwany wczesng fazg przejscia migdzy mlodoscig a staro-
$cig demograficzng, okresla warto$¢ tej miary na poziomie 8—10%. O poznej
fazie przejscia miedzy mtodoscia a staro$cig méwimy wtedy, gdy odsetek osob
w wieku powyzej 60 lat zawiera si¢ w granicach 10—12%. Staro$¢ demograficzna
nastgpuje wtedy, gdy miara ta przyjmuje wartosci wyzsze niz 12%. Wedtug pro-
pozycji ONZ (World..., 2005) przez mtoda populacje rozumiemy stan, gdy odse-
tek osob w wieku 65 lat 1 wigcej jest nizszy niz 4%. O populacji dojrzatej mowimy
wtedy, kiedy udziat ten wynosi 4—7%, a o starej, gdy przekroczyt 7%.

Przedstawione propozycje oceny starosci demograficznej nie sa adekwatne
w odniesieniu do dnia dzisiejszego. W latach 60. XX w. przecigtne dalsze trwa-
nie zycia w chwili narodzin bylto o ponad 10 lat krotsze anizeli w pierwszej de-
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kadzie XXI w. Obecnie proponuje si¢, aby wiek okreslajacy dolng granice staro-
$ci demograficznej podnie$¢ o ten przyrost lub o warto$¢ do niego zblizona, co
pozwoli ustali¢ procentowy prog staro$ci demograficznej (Sanderson, Scherbow,
2005, 2007). W literaturze przedmiotu czesto granice t¢ okresla rowniez moment
zakonczenia aktywno$ci zawodowej ludnosci.

Kolejna propozycja oceny stopnia zaawansowania starosci demograficznej
uwzglednia informacje o przecigtnym dalszym trwaniu Zycia lub syntetycznych
miarach statystycznych opisujacych rozklad liczby ludnosci wedlug wieku.
W pierwszym z tych przypadkéw granice wieku starosci demograficznej okre-
$lono przez r6znice migedzy przecigtnym dalszym trwaniem zycia w chwili naro-
dzin i arbitralnie ustalong liczbg lat, ktéra pokazuje okres zycia w starosci (San-
derson, Scherbov, 2005, 2007). Dla tak wyznaczonych grup wieku zapropono-
wano rowniez wskazniki, ktorych konstrukcja opiera si¢ na tych samych zasa-
dach, jak w przypadku relacji migdzy liczbg 0sob nalezacych do okreslonych
grup wieku, ale w tym przypadku ich granice wyznacza liczba lat pozostatych
do przezycia oraz liczba lat juz przezytych (Abramowska-Kmon, 2011). Wsrod
syntetycznych miar statystycznych pozwalajacych dokonaé¢ oceny rozktadu
struktury ludnosci wedlug wieku mozna m.in. wymieni¢ mediang (Kosinski,
1967), decyle (Clarke, 1965) czy kwartyle (Kowaleski, 2011). Réwniez i w tym
przypadku w ocenie stopnia zaawansowania staro$ci demograficznej stosuje si¢
relacj¢ miedzy tak wyznaczonymi podgrupami. Oceny zaawansowania starzenia
si¢ ludno$ci mozna dokonaé przez pomiar odleglosci migdzy ustalonym progiem
starosci 1 §rednim wiekiem osob starszych w populacji — relatywna luka staro-
sci (Kot, Kurkiewicz, 2004). Zaletg przedstawionych miar jest ich prostota
w liczeniu, a wadg to, ze nie biorg pod uwage calej struktury ludnosci wedlug
wieku. Uwaga ta ma szczegdlne znaczenie w przypadku wystepowania nizow
1 wyzow demograficznych.

Trzecia propozycja oceny stopnia zaawansowania staro$ci demograficznej
(rzadko stosowana) wykorzystuje informacje o catej strukturze ludnosci. Mozna
wymieni¢ tu m.in.: wspotczynnik koncentracji (d’Albis, Collard, 2013), synte-
tyczny wskaznik struktury wieku (Kurek, 2008), skorygowang miare asymetrii
(Cieslak, 2004), indeks niepodobienstwa (Rowland, 1996) czy metode podo-
bienstwa struktur (Podogrodzka, 2014). W przypadku oceny dynamiki procesu
starzenia si¢ ludnosci wykorzystuje si¢ przede wszystkim informacje o relacjach
miedzy punktowymi warto$ciami przedstawionych wskaznikow starosci demo-
graficznej (Dlugosz, 1997, 1998; Kurek, 2008; Kowaleski, 2011). Rzadziej wy-
znacza si¢ iloraz $redniego rocznego tempa wzrostu liczby ludnosci w wieku
starszym i $rednim rocznym tempem wzrostu ludnosci ogétem (Kondrat, 1972)
czy agregatowy indeks struktury ludnosci, liczony jako iloraz umieralnosci fak-
tycznej i standaryzowanej w badanej zbiorowosci (Wieniecki, 1981; Fratczak,
2002). W polskiej literaturze przedmiotu mozna znalez¢ wiele prac poswigco-
nych zagadnieniom oceny nat¢zenia oraz dynamiki staro$ci demograficzne;j
w ujeciu przestrzennym. Wéréd prac powstatych w ostatnich dwudziestu latach
mozna wymieni¢ m.in. nast¢pujgce opracowania: Diugosz (1997), Kurek (2004,
2008), Potrykowska (2003), Kowaleski (2011) i Podogrodzka (2014). Jednocze-
$nie w pracach tych do opisu stopnia zaawansowania starosci demograficzne;
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wykorzystywano przede wszystkim wskazniki struktury, a do opisu jego zmian
w czasie stosowano proste indeksy dynamiki. Analizy te nie uwzgledniaty po-
dzialu wedlug pici. Analiza starzenia si¢ kobiet 1 mg¢zczyzn jest szczegdlnie
wazna w przypadku planowania $rodkoéw na opieke spoleczng czy zdrowotna,
poniewaz stan zdrowia kobiet w starszych grupach wieku jest znacznie gorszy
niz me¢zcezyzn (Blgdowski, 1998, 2002; Urbaniak, 1998; Kowaleski, 2006;
Kowaleski, Szukalski, 2004, 2006).

Celem artykutu jest przedstawienie przestrzennego zroéznicowania stopnia za-
awansowania staro$ci demograficznej przy wykorzystaniu metody aglomeracyj-
nej (delimitacja obszaréw podobnych) oraz ocena réznic wystepujacych miedzy
badanymi jednostkami. Rozwazania prowadzono dla lat 1991, 2001 i 2011 we-
dhlug wojewodztw, odrgbnie dla populacji kobiet i mezczyzn. Pozwoli to na we-
ryfikacje nastepujacych hipotez badawczych:

1) wojewodztwa o podobnym stopniu zaawansowania starosci demograficznej
tworzg zwarte przestrzennie obszary (wspolna co najmniej jedna granica);

2) wschodnia cze$¢ kraju odznacza si¢ wyzszym stopniem zaawansowania sta-
rosci demograficznej anizeli jego czg$¢ zachodnia;

3) delimitacja obszaréw podobnych nie r6zni si¢ w populacji kobiet i mezczyzn.

Prowadzone rozwazania przedstawiaja propozycje nowego pomiaru prze-
strzennego zréznicowania staro$ci demograficznej, a takze stanowig podstawe
do oceny zmian struktury ludnosci. Wiedza w tym zakresie jest niezbedna do
poprawnego formulowania polityki spoteczno-gospodarczej w regionach —
zwlaszcza w zakresie polityki spotecznej oraz ochrony zdrowia.

METODA ANALIZY

W prowadzonych rozwazaniach do poréwnan przyjeto wojewddztwo. Jest to
region administracyjny kraju stanowigcy podstawowa jednostke organizacji
przestrzennej kraju (Chojnicki, 1996; Czyz, 2002). W analizie za zmienne obja-
$niajace nat¢zenie oraz proces starzenia si¢ ludnosci przyjeto odsetek osob
w piecioletnich grupach wieku (dwadzieScia zmiennych). Kazda z proponowa-
nych cech w istotny sposob wpltywa na ocene stopnia tego procesu, ale ich
wktad w nat¢zenie i dynamike starzenia si¢ ludnosci jest nieco inny. Dlatego tez
przyporzadkowano im wagi wedlug zasady — im starsza grupa wieku, tym wyz-
sza warto$¢ wagi. Wagi wyznaczaja liczby naturalne w taki sposob, aby odle-
glos¢ miedzy kolejnymi ich warto$ciami byta taka sama i wynosita jeden. Do
przestrzennej typologii podobnych regionéw wykorzystano metode aglomera-
cyjna. W metodzie tej w pierwszym kroku wyznacza si¢ $rednig arytmetyczng ze
wszystkich zmiennych z; (gdzie i to liczba zmiennych) nalezacych do danego
zbioru obiektow O; (gdzie j to liczba wojewodztw), a nastgpnie oblicza sie
odlegto$¢ d; miedzy tak wyznaczona przeci¢tng a obiektami (lub skupieniami
obiektow) przy wykorzystaniu metryki euklidesowej, wedlug wzoru

i 1/2
dy =[Z(zik —Zj )2} , gdzie k to maksymalna liczba obiektow (zmiennych).
j P «
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W kolejnym kroku odleglosci te sa sumowane w kazdym wyodrebnionym zbio-
rze obiektow. Jednostki (lub skupienia) sa podobne, jezeli suma odleglosci mig-
dzy obiektami wchodzacymi w sktad danej grupy jest najmniejsza. W efekcie
koncowym utworzone zostaje jedno skupienie, ktére nie moze by¢ podzielone,
ale moze sktada¢ si¢ z wielu odrgbnych skupien. Metoda ta jednak nie pozwala
na bezposrednia ocen¢ stopnia zaawansowania starosci demograficznej w wy-
odrgbnionych w ten sposob grupach wojewodztw. Do analizy wprowadzono
zatem dodatkowy hipotetyczny obiekt, ktory odznacza si¢ regresywng strukturg
wieku ludnosci (odwrdcona piramida wieku). Im skupienie jest bardziej oddalo-
ne od tego obiektu, tym odznacza si¢ ono milodszg strukturg ludnosci wedlug
wieku.

Obliczajac odleglo$¢ migdzy obiektami mozna okresli¢ skale regionalnej in-
tensywnosci tego zjawiska — im wigksza jest ta odleglos¢, tym gorsza sytuacja
w poréwnaniu do pozostalych wojewddztw. W artykule wykorzystano kombina-
toryczng technikg grupowania obiektow metodg Warda. Ostatni krok w prowa-
dzonej analizie wyodrebniania jednorodnych grup wojewddztw polega na
sprawdzeniu poprawnosci tych podziatéw. W tym celu wyznaczono odpowied-
nie miary odleglo$ci wewnatrzgrupowych i migdzygrupowych. Im nizsze warto-
$ci wyznaczonych miar, tym w pierwszym przypadku wyzsza ocena poprawno-
$ci uzyskanego podziatu, a w drugim — gorsza.

Do oceny stopnia podobienstwa wewnatrzgrupowego skorzystano ze wzoru
d, =1 > >.d(0:,0;), gdzie n, to liczba obiektéw nalezacych do

np(np1) Oied, Ojed,
danego skupienia, a d(O,-, (0] j) okresla odleglo$¢ miedzy skupieniami. Im mniej-
sze wartosci tej miary, tym wigksze podobienstwo miedzy analizowanymi
obiektami.

Z kolei do oceny stopnia podobienstwa miedzygrupowego uzyto miare da-
1 Zd (Oi, o ) W tym przypadku wyzsze wartos$ci

NpNy oicd, 0jed,

ng wzorem d,, =

wskazujg na mniejsze podobienstwo migdzy wyodrebnionymi skupiskami (Po-
ciecha 1 in., 1988; Nowak, 1990, Grabinski, 1992; Grabinski i in., 1989; Mlodak,
2006). W artykule wykorzystano dane o ludno$ci wedtug pigcioletnich grup
wieku zaczerpnigte ze stron internetowych Eurostatu'. Wszystkie analizy staty-
styczne zostaly wykonane przy uzyciu programu komputerowego Statistica.

TYPOLOGIA WOJEWODZTW

Wykorzystanie metody aglomeracyjnej pozwolito na wyodrebnienie regionow
podobnych oraz oceng stopnia zaawansowania staro$ci demograficznej. Linia
podziatu obiektéw na jednorodne grupy okreslana jest umownie, jednak wska-

! http://epp.eurostat.ec.europa.eu/portal/page/portal/population/data/database (dostep 12.03.2014 r.).
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zane jest, aby przecinala ona relatywnie malg liczbe powigzan. Przyjeto wige, ze
okresla ja warto$¢ bliska 14 na osi OX, na ktorej zaznaczono odleglosci miedzy
kolejnymi weztami. Miary podobienstwa wewnatrzgrupowego wskazuja na rela-
tywnie duze podobienstwo obiektoéw nalezacych do danego skupiska, natomiast
miary podobienstwa migdzygrupowego na wzglednie male wartosci migdzy
wyodrgbnionymi zbiorami obiektow. Jednoczesnie wartosci Sredniej odlegtosci
wewnatrzgrupowej sg wielokrotnie nizsze anizeli dla migdzygrupowej, co wska-
zuje, ze grupowanie wojewodztw wykonane zostato poprawnie?.

W populacji kobiet obserwujemy relatywnie duze przestrzenne zrdéznicowanie
struktur wieku, ktoére dodatkowo zwicksza sie. W 1991 r. mozna byto wyodrgb-
ni¢ sze$¢ grup wojewodztw podobnych, przy czym trzy z nich sg wieloelemen-
towe, a kolejne trzy — jednoelementowe. Rownoczesnie czgs¢ Polski potudnio-
wej 1 wschodniej charakteryzowata si¢ znacznym zréznicowaniem tych struktur
i dodatkowo byly one starsze, czyli blizsze wzorcowi anizeli mialo to miejsce
w pozostatej czesci kraju. Dekade pdzniej nieco zmalata liczba skupisk, wzrosta
zatem liczba wojewddztw podobnych. Zaobserwowano bowiem pig¢ takich
grup, z tym ze trzy byly jednoelementowe. Nadal czg$¢ Polski zachodniej od-
znaczala si¢ znacznie mlodsza strukturg wieku anizeli jej cze$¢ wschodnia.
W 2011 r. o jednorodnosci struktur wieku ludnos$ci mozemy moéwi¢ jedynie
w przypadku wojewo6dztw polozonych w zachodniej cze$ci kraju. W Polsce
wschodniej zréznicowanie wojewddztw bylo bardzo wyrazne i dodatkowo
wzrosto w pordwnaniu do lat poprzednich, poniewaz mozna bylo wyodrebnié
z nich osiem grup, przy czym szes$¢ skupisk to zbiory jednoelementowe. Jedno-
czesnie w Polsce potudniowej stopien zaawansowania staro$ci demograficznej
byt wyrazniejszy anizeli w jej czesSci wschodniej (wykr. 1).

W przeciwienstwie do populacji kobiet, w zbiorowos$ci mezczyzn przestrzen-
ne zréznicowanie struktur wieku nie bylo az tak istotne oraz zmieniato si¢ nie-
znacznie. W roku 1991 mozemy bowiem wyodrebni¢ jedynie cztery skupienia,
z tym ze dwa z nich byly wieloelementowe i dwa — dwuelementowe. Jednocze-
$nie Polska potudniowa charakteryzowata si¢ znacznie bardziej zblizona struktu-
rg wieku do struktury progresywnej anizeli cz¢$¢ wschodnia kraju, a zwlaszcza
czg$¢ zachodnia. Dekade pozniej rowniez wystepowaly cztery skupienia, ale
dwa z nich byly jednoelementowe. Jednocze$nie rozklad wojewddztw wedtug
struktur wieku nie ulegt zasadniczej zmianie. W 2011 r. nadal obserwowano
cztery skupienia, w tym jedno jednoelementowe i jedno dwuelementowe. Wigk-
szo$¢ obszaru Polski charakteryzowata si¢ podobng strukturg wieku mezczyzn.
Do wyjatkéw nalezaly wojewddztwa mazowieckie, opolskie i $laskie. Woje-
wodztwa te odznaczaty si¢ nieco starsza strukturg wieku w stosunku do pozosta-
lych, co oznacza, ze stawaty si¢ pod tym wzgledem nieco bardziej do siebie
podobne (wykr. 2).

2 Srednie odleglo$ci wewnatrzgrupowe nie przekroczyly wartosci 0,3, a odleglosci miedzygru-
powe byly wyzsze niz 0,7.
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Wykr. 1. WSKAZNIKI STRUKTURY WIEKU KOBIET WEDELUG WOJEWODZTW
ORAZ GRUPY WOJEWODZTW PODOBNYCH
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U w a g a. Na kartogramach im kolor ciemniejszy, tym struktura ludnosci bardziej zblizona do wzorca.
Zr1 6 dto: dane Eurostatu.
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Wykr. 2. WSKAZNIKI STRUKTURY WIEKU MEZCZYZN WEDLUG WOJEWODZTW
ORAZ GRUPY WOJEWODZTW PODOBNYCH
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U w a g a. Na kartogramach im kolor ciemniejszy, tym struktura ludnosci bardziej zblizona do wzorca.
Zr6dto:jak przy wykr. 1.
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Reasumujac, w populacji kobiet stopien zaawansowania staro$ci demogra-
ficznej nieco odmiennie ksztattowat si¢ w réznych czesciach kraju i obserwo-
wano wzrost tego zréznicowania, ale dotyczylo to wschodniej czgsci kraju.
Z kolei w populacji mezczyzn notowano tendencje do ujednolicania si¢ tych
struktur. Jednocze$nie w przypadku obu populacji wschodnia czg$¢ Polski
odznaczata si¢ strukturami wieku bardziej zblizonymi do struktury regresyw-
nej anizeli jej cze$¢ zachodnia. Wyjatek stanowit rok 2011 w odniesieniu do
zbiorowosci mezczyzn, kiedy to przewazajaca wigkszos¢ wojewddztw miata
zblizong strukture wieku.

Zakonczenie

W artykule przedstawiono opis przestrzennego zréznicowania stopnia zaa-
wansowania starosci demograficznej przy wykorzystaniu metody aglomeracyj-
nej (delimitacja obszarow podobnych) oraz ocene, jak dalece w tym procesie
r6znig si¢ miedzy sobg badane jednostki przestrzenne. Rozwazania prowadzone
byty dla lat 1991, 2001 i 2011 wedlug wojewodztw oraz odrebnie dla populacji
kobiet 1 mgzczyzn. Przeprowadzone rozwazania nie pozwolily na potwierdzenie
wszystkich postawionych na wstepie hipotez.

Probujac wyjasnic¢ rdznice w natezeniu starosci demograficznej oraz w jej dy-
namice w roznych czgéciach kraju nalezy odnies¢ si¢ do tych procesow demo-
graficznych, ktore bezposrednio wplywaja na strukture ludnosci wedtug wieku,
czyli ptodnosci, umieralnos$ci oraz ruchu wedrowkowego ludnosci. Wiadomo, ze
spadek nat¢zenia urodzen wptywa na starzenie si¢ struktur wieku ludnos$ci. Spa-
dek wspotczynnikow umieralnosci w mtodszych grupach wieku odmiadza
te strukture, ale spadek natezenia umieralnosci w starszych grupach wieku ja
postarza. Dodatnie saldo migracji wsrdéd osob mtodych odmtadza za$ strukture
wieku ludnosci, ale ujemne saldo postarza ja. Odwrotnie sytuacja przedstawia
si¢ w przypadku migrantéw ze starszych grup wieku.

Z raportow o sytuacji demograficznej Polski przygotowywanych co dwa lata
przez Rzadowa Komisje Ludnosciows® wynika, ze ptodnos¢, umieralno$¢ oraz
migracje maja wyrazny wymiar przestrzenny. Ocena ich wplywu na stopien
zaawansowania staro$ci demograficznej w wojewodztwach nie jest jednakze
taka prosta, wymaga bowiem szeregu symulacji. Spostrzezenie to moze stanowic
punkt wyjscia do bardziej poglebionych analiz w tym zakresie.

dr Malgorzata Podogrodzka — SGH
3 http://bip.stat.gov.pl/organizacja-statystyki-publicznej/rzadowa-rada-ludnosciowa/publikacje-
-rzadowej-rady-ludnosciowej/.
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Summary. In the assessment of the demographic age and ageing a lot of
measures are being exploited. Among the most commonly used may be men-
tioned those which express the relationship between the number of people in two
age groups (the elderly and the gemeral population or younger age group).
Rarely are used such measures, which take into account all the age structure of
the population. The article presents a new method to analyze spatial diversity of
the population age structure using the method of agglomeration with the Euclide-
an metric. The test objects were the voivodships (provinces), and the explanatory
variables were five-year age groups (20 variables). In addition, a hypothetical
business was introduced, which has a regressive age structure. Its introduction
allowed for an evaluation of how the test regions differ not only among them-
selves, but also how far they deviate from the pattern of development of the
Polish population. Considerations were conducted separately for men and
women and the 1991, 2001, 201 1.

Keywords: structure of the population, demographic old age, ageing of the
population.

Pe3stome. B oyenke cmenenu npoosudcenus 0emozpaghuuecko2o CmapeHust
ucnonvszyromess muocue mepvi. Cpedu uawe 6ce20 UCNONbIYEeMbIX MOICHO
HA38ams 3mMu, KOMopbvle NPedCmasision OMHOUWEHUE MeXHCOY YUCTOM JUY 8 08YX
803PACMHBIX 2PYNNAX (NOANCUBLE THIOOU U 0OUee YUCLO HACENCHUS UL MAAOULASL
gospacmuas epynna). PeOxko ucnonv3ylomcs maxue mepuvl, KOmopbvie YYumol-
8alOM NOIHYIO BO3PACMHYIO CMPYKMYpPY Hacelenus. B cmamve 6wl npeo-
CMaeien HOGblll CNOCOO aHaIU3a NPOCMPAHCMBEHHOU Ougd@epenyuayuu
603DACMHBIX CMPYKMYP HACENCHUsL C UCNOAb30BAHUEM  A2TIOMEPAYUOHHO2O
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Mmemooa ¢ eexknudosou mempukoil. Obcredyemvimu obvexmamu Obliu 60e-
600CMBA, A NEPEMEHHbLIMU OOBACHAIOWUMY NAMULEINHUE 2PYNNbL 803PACMA
(20 nepemennvix). Kpome mozo Ovli uUCnonv3osan sunomemudeckuii 00veKm,
KOMOPYIl  XapaKmepuzyemcs, pespeccugHoll cmpykmypou gospacma. FEeo
68edeHUe NO360IUN0 OYEeHUMb, KaK oOcredyemvle pauloHbl OMAUYAIOMCS He
MObKO Opye om Opyed, HO MAKJHCe HACKOIbKO OMAUYAIOMCS OM CMAHOAPmMOo8
pazeumus  Hacenenust lonvwu. O6cyscoenus npoBOOUTUCH OMOENbHO OIS
JHCEHCKO20 HACENeHUs U MYAHCCKo2o Hacenenus u oaa 1991, 2001, 2011 ze.

KarwueBble cioBa: CTpyKTypa HaceleHUs, jaeMorpaduyeckoe crapeHHe,
CTapeHUE HACEIICHHS.
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Agnieszka KOZERA, Romana GEOWICKA-WOLOSZYN,
Feliks WYSOCKI

Samodzielnos¢ finansowa gmin wiejskich
w woj. wielkopolskim'

Streszczenie. Samodzielnosé¢ finansowa stanowi wazny czynnik rozwoju spo-
teczno-gospodarczego, zwlaszcza obszarow wiejskich. Gminy wiejskie, giownie
potozone peryferyjnie do wigkszych osrodkow miejskich, charakteryzuje znacz-
nie nizszy potencjal dochodowy. Oznacza to jednoczesnie nizszy poziom samo-
dzielnosci finansowej gmin wiejskich, co w rezultacie moze stanowi¢ bariere
wielofunkcyjnego rozwoju obszarow wiejskich. Problem ten stanowi priorytet
w polityce Unii Europejskiej. Celem glownym artykutu jest syntetyczna ocena
poziomu samodzielnosci finansowej gmin wiejskich woj. wielkopolskiego w 2013 r.
Podstawe informacyjng przeprowadzonych badan, przy wykorzystaniu do oceny
kondycji finansowej gmin metody TOPSIS (Technique for Order Preference by
Similarity to an Ideal Solution), stanowily dane pochodzqce z GUS (Bank
Danych Lokalnych — Finanse publiczne za 2013 r.) oraz Ministerstwa Finan-
sow (Wskazniki do oceny sytuacji finansowej jednostek samorzgdu terytorialne-
go w latach 2011—2013).

Stowa kluczowe: samodzielnos¢ finansowa, gminy wiejskie, metoda TOPSIS.

Samodzielno$¢ jednostek samorzadu terytorialnego (JST), rozpatrywana
w ujeciu finansowym?, jest zwigzana z mozliwoscia swobodnego decydowania
przez organy samorzadu gminnego o uzyskiwaniu dochoddéw i przychodow,
rozmiarach i kierunkach wydatkow i rozchodow oraz opracowywaniu i wykona-
niu budzetu gminy’. Jest ona warunkiem samorzadnosci, a mocne i trwate finan-
se sa postawa lokalnego rozwoju spoleczno-gospodarczego, zwlaszcza obszarow

! Artykut opracowany na podstawie referatu wygloszonego na konferencji naukowej pt. Rola
Srodowisk naukowych, samorzgdowych i stuzb statystyki publicznej we wzmacnianiu pozytywne-
go wizerunku statystyki, zorganizowanej przez Urzad Statystyczny w Szczecinie w dniach 23
124 marca 2015 r.

2 Samodzielno$¢ finansowa jednostek samorzadu terytorialnego rozpatruje si¢ w ujeciu praw-
nym, politycznym, gospodarczym, organizacyjnym oraz finansowym — Heller, Farelnik (2013),
s. 81; Zawora (2010), s. 137.

3 Suréwka (2013), s. 21—27; Patrzatek (2010), s. 68; Glowicka-Wotoszyn, Wysocki (2014), s. 35.
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wigjskich. Poziom samodzielno$ci finansowej wplywa bezposrednio na rozwoj
spoteczno-gospodarczy gmin®, a jego wymiernym wskaznikiem jest poziom
zycia mieszkancow, ktory jest nadal znacznie nizszy w gminach wiejskich anize-
li w pozostatych typach gmin. Réwnocze$nie w rozwoju spoteczno-gospo-
darczym gmin wiejskich wystepuje znaczne zréznicowanie. Zdecydowanie wyz-
szym poziomem rozwoju charakteryzuja si¢ gminy wiejskie o najwyzszych do-
chodach wtasnych per capita oraz o najwyzszym ich udziale w wydatkach ogo-
fem. Samodzielno$¢ finansowa JST jest wigc warunkiem trwalego 1 zrownowa-
zonego rozwoju spoteczno-gospodarczego regionu, wplywa jednoczes$nie na
wielofunkcyjny rozwdj obszarow wiejskich, co jest jednym z glownych celow
Unii Europejskiej (UE) w zakresie rozwoju obszarow wiejskich. Jednakze gmi-
ny wiejskie charakteryzuje nadal znacznie nizszy potencjat samodzielnosci fi-
nansowej w odniesieniu do gmin miejskich oraz miejsko-wiejskich’.

Celem artykulu jest syntetyczna ocena poziomu samodzielnosci finansowej
gmin wiejskich w woj. wielkopolskim w 2013 r. na podstawie warto$ci czastko-
wych wskaznikéw samodzielnosci finansowej gmin publikowanych przez Mini-
sterstwo Finansow (Wskazniki do oceny sytuacji finansowej jednostek samorzg-
du terytorialnego w latach 2011—2013) oraz GUS (Bank Danych Lokalnych —
Finanse publiczne za 2013 1.).

PRZEDMIOT, ZAKRES I METODY BADAWCZE

Badania nad samodzielno$cig finansowa gmin wiejskich w woj. wielkopol-
skim przeprowadzono w dwoch etapach. Pierwszy etap miat charakter ogolny
i obejmowat analiz¢, na podstawie czastkowych wskaznikow, stopnia samo-
dzielno$ci finansowej gmin woj. wielkopolskiego wedlug typoéw administracyj-
nych w 2013 r. (w podziale na gminy wiejskie, miejsko-wiejskie i miejskie). Do
okreslenia samodzielno$ci finansowej gmin przyjeto wskazniki czastkowe przed-
stawione w zestawieniu.

ZESTAWIENIE WSKAZNIKOW SAMODZIELNOSCI FINANSOWEJ W JTS

Zmienne Okreslenie wskaznika (cechy) Formuta wskaznika
X1 — WSFWI ... samodzielno$¢ finansowa (wydatkowa) | WSFW -bw -100
pierwszego stopnia w % DO
Xy — WSFWII ... samodzielno$¢ finansowa (wydatkowa) | WSFW; = DW+S50 00
drugiego stopnia w % DO
X3 — WDWM ... poziom dochodéw wilasnych w zt na| WDWM _bw
mieszkanca LM

4 Pomiedzy kondycjg finansowsg samorzadéw gminnych (kwantyfikowang poziomem samo-
dzielnosci finansowej), a poziomem rozwoju lokalnego (rozumianego jako kompleks ilosciowych
i jakosciowych przeobrazen dotyczacych poziomu zycia mieszkancow oraz funkcjonowania pod-
miotow gospodarczych) istnieje sprzg¢zenie zwrotne, na co wskazuja m.in. — Sobczyk (2010),
s. 125—136; Zalewski (2009), s. 183.

5 Heller, Farelnik (2013), s. 92.
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ZESTAWIENIE WSKAZNIKOW SAMODZIELNOSCI FINANSOWEJ W JTS (dok.)

Zmienne Okre$lenie wskaznika (cechy) Formuta wskaznika
X4 —WBF ..o bogactwo fiskalne w zt na mieszkafica WBF = Lr
LM
X5 — WAP ... autonomia podatkowa w % war=L2L 100
DB
X6 — WFIP .o finansowa ingerencja panstwa w % WFIP= DT, 100
DO
X7 —WSFE oo, samofinansowanie WS = NO+DM
WM
X3 — WWIWO ... udzial wydatkow inwestycyjnych w wy- | WWI :ﬂJOO
datkach ogotem w % wo

U w a g a. DW — dochody wtasne, DO — dochody ogdtem, SO — subwencja ogodlna, DB — dochody biezace (dochody
budzetowe niebgdace dochodami majatkowymi), DP — dochody podatkowe (suma podatku rolnego, lesnego, od nierucho-
mosci, od $rodkow transportowych, od czynnosci cywilnoprawnych, dochodow z karty podatkowej, wptywow z optaty eksplo-
atacyjnej), DT — dochody transferowe (razem dotacje celowe i subwencja ogolna), NO — nadwyzka operacyjna, DM — do-
chody majatkowe, WM — wydatki majatkowe, LM — liczba mieszkancow, WI — wydatki inwestycyjne, WO — wydatki
ogoltem.

Z 16 dto: opracowanie wlasne na podstawie: Glowicka-Wotoszyn, Wysocki (2014), Zawora (2010), Dylewski i in. (2004),
Wang i in. (2007), Trussel, Patrick (2009), Heller (2006), Heller, Farelnik (2013).

Jednoznaczna ocena stopnia samodzielnosci finansowej jednostek samorzadu
terytorialnego (tzn. niezaleznosci dochodowej i wydatkowej samorzadu od bu-
dzetu panstwa) nie jest tatwa z uwagi na rézne plaszczyzny, w ktérych moze
by¢ rozpatrywana oraz ze wzgledu na duza liczbe wskaznikoéw samodzielnos$ci
finansowej. Analiza wskaznikowa, cho¢ jest uzytecznym narz¢dziem oceny
sytuacji finansowej jednostek samorzadu lokalnego, moze sprawia¢ problemy
w formutowaniu ogdélnych wnioskow. Dlatego tez w drugim etapie badan prze-
prowadzono syntetyczng ocen¢ samodzielno$ci finansowej gmin wiejskich woj.
wielkopolskiego przy zastosowaniu metody TOPSIS (Technique for Order Pre-
ference by Similarity to an Ideal Solution), ktéra stuzy do porzadkowania li-
niowego badanych obiektéw na podstawie wartoéci cechy agregatowej®. Pod-
stawe tej czesci badan stanowily budzety 117 gmin wiejskich woj. wielkopol-
skiego.

Konstrukcja cechy (miernika) syntetycznej poziomu samodzielno$ci finanso-
wej JST przebiegata w kilku etapach (Wysocki, 2010):

Etap 1. Dokonanie doboru wskaznikéw czgstkowych samodzielnosci finan-
sowej JST. Zbior potencjalnych cech diagnostycznych, ustalony na podstawie
kryteriow merytorycznych (zestawienie), poddano weryfikacji ze wzgledu na
wartos¢ informacyjng, uwzgledniajac potencjatl informacyjny cech (stopien ich
skorelowania z innymi cechami) oraz zdolno$¢ dyskryminacyjng (czyli ich

¢ Wysocki (2010), s. 156 1 157.
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zmiennoé¢ wzgledem badanych obiektow)’. Na podstawie analizy wartoéci
wspolczynnikéw zmiennosci cech oraz elementéw diagonalnych macierzy od-
wrotnej do macierzy wspotczynnikow korelacji migdzy cechami, z badan usu-
nigto cechy X2, Xu i X7. W rezultacie do dalszych badan przyjeto pigé cech,
z ktorych ceche Xs uznano za destymulante, natomiast pozostate cechy za stymu-
lanty® samodzielnosci finansowe;j JST.

Etap 2. Przeprowadzenie normalizacji wartosci cech diagnostycznych, czyli
przeksztatcenie destymulant w stymulanty oraz sprowadzenie wartosci cech do
poréwnywalnosci za pomocg procedury unitaryzacji zerowanej.

Celem unitaryzacji jest uzyskanie zmiennych o ujednoliconym zakresie war-
tosci cech, definiowanym przez roznicg pomiedzy ich wartosciami maksymal-
nymi i minimalnymi’:

Xik — rnl,in{xik }‘

dla stymulant z; = max (]~ minpe ]
1 1

maX{Xik } — Xik
dla destymulant z; = :

max{x; } —min{x; }
1 1

Etap 3. Ustalenie wspotrzednych modelowych wzorca i antywzorca rozwoju.
Wartosci wzorca (4") 1 antywzorca (A4~ ) rozwoju definiuje si¢ jako:

A" = (mlax(zil), mlax(ziz ), ey m;ax(z,»,( )j = (ZT, z3, .., z};)

A = (miin(z,«l ), miin(zl»z ) miin(ziK )) = (z‘l, 27,y z;})

Wartos$ci modelowe wzorca i antywzorca ustalono przyjmujac odpowiednio
warto$ci maksymalne i minimalne cech (dla stymulant) w zbiorze wszystkich
jednostek, bez wartosci skrajnie odstajacych.

7 Panek (2009), s. 16—31.

8 Przyjete do badan cechy diagnostyczne mogg mie¢ rdzny charakter, co oznacza, ze w rozny
sposob oddziatuja na badane zjawisko ztozone. Wyrdznia si¢ trzy typy cech: stymulanty i desty-
mulanty — czyli te cechy, ktérych odpowiednio wysokie i niskie wartosci w badanych obiektach
sa pozadane z punktu widzenia rozpatrywanego zjawiska, a takze nominanty — cechy, dla ktérych
odchylenia wartosci w badanym obiekcie od wartosci (lub przedziatu warto$ci) uznanych za naj-
korzystniejsze sa niepozadane z punktu widzenia badanego zjawiska (Panek 2009, s. 35—37).

% Panek (2009), s. 37—41.
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Etap 4. Obliczenie oddalenia kazdego ocenianego obiektu od wzorca i anty-
Wwzorca rozwoju:

K K
d;f ZN/Z(Z%—ZZ)Z d;i :\ Z(Zik_zl;)z i=1,2,.,N
k=1 k=1

Etap 5. Obliczenie wartos$ci cechy syntetycznej:

d
S,‘ = !
dr +dr

0<s; 51 i=12,..,N

Etap 6. Wyznaczenie na podstawie wartosci miernika syntetycznego klas typo-
logicznych samodzielno$ci finansowej gmin wiejskich. Wyodr¢bnienie klas
dla calego zakresu zmiennosci cechy syntetycznej przeprowadzono w sposob arbi-
tralny, przyjmujac nastgpujace przedziaty liczbowe miernika wedlug poszcze-

golnych klas: 1 (bardzo wysoka samodzielno$¢ finansowa) — S; e<0,80; 1,00);
II (wysoka samodzielno$¢ finansowa) — S; €(0,60;0,80); III (przecigtna
samodzielno$¢ finansowa) — S, € (0,40; 0,60); IV (niska samodzielnos$¢ finan-
sowa) — S;€(0,20;0,40); V (bardzo niska samodzielno$¢ finansowa) —
S; €(0,00; 0,20).

WYNIKI BADAN

Samodzielnosé finansowa gmin woj. wielkopolskiego
wedlug typow administracyjnych

Jednym z podstawowych wskaznikéw oceny samodzielnosci finansowej we-
dtug Hellera'® jest wysoko$¢ dochodéw wiasnych przypadajacych na mieszkan-
ca oraz ich udzial w dochodach ogotem gminy. Wysoki poziom dochodéw wta-
snych (w zt per capita), jak i ich wysoki udzial w dochodach ogétem sprzyjaja
ksztaltowaniu przez gming¢ wlasnej polityki finansowej, a rdwnocze$nie rozwo-
jowi spoteczno-gospodarczemu gminy. Z analizy danych przedstawionych
w tabl. 1 wynika, ze dochody wtasne gmin wiejskich przypadajace na mieszkan-
ca w 2013 r. wyniosty przecigtnie 1176,9 zt i byly o blisko 500,0 zt nizsze niz
osiggane przez gminy miejskie. Nalezy rowniez zauwazy¢, ze gminy wiejskie
charakteryzowalo najwyzsze zr6znicowanie w zakresie samodzielnosci finanso-
wej ze wszystkich typéw administracyjnych gmin (wspoélczynnik zmienno$ci
wyniost 51,8%). W 2013 r. wérod gmin wiejskich woj. wielkopolskiego najniz-

10 Heller (2006), s 138.
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szy poziom dochodow wtlasnych przypadajacych na mieszkanca (616,7 zt) uzy-
skata gmina Grodziec, potozona w trzecim pierscieniu wokot miasta Konina
(liczacego blisko 80 tys. mieszancow), natomiast najwyzszy (ponad 4660,0 zt)
osiggneta gmina Suchy Las, znajdujaca si¢ w pierwszym pier§cieniu wokot mia-
sta Poznania (ponad 550 tys. mieszkancow).

Dochody wtasne sa waznym wyznacznikiem samodzielnosci wydatkowej
JST. Zgodnie z Europejska Karta Samorzadu Terytorialnego spofecznosci lokal-
ne majg prawo, w ramach narodowej polityki gospodarczej, do posiadania wias-
nych wystarczajgcych zasobow finansowych, ktorymi mogq swobodnie dyspo-
nowac w ramach wykonywania swych uprawnier''. Gminy wiejskie, w relacji do
gmin miejsko-wiejskich oraz miejskich, charakteryzuje najwyzsze zréznicowa-
nie w zakresie udziatu dochodéw wiasnych w dochodach ogétem oraz najnizszy
ich przecigtny poziom. W 2013 r. wskaznik samodzielnosci finansowej (wydat-
kowej) pierwszego stopnia dla gmin wiejskich wyniost przecigtnie 37,0%, dla
gmin miejsko-wiejskich — blisko 45,0%, natomiast dla gmin miejskich — po-
nad 60,0%. Gminy miejskie charakteryzowaly si¢ réwnoczes$nie najnizszym
zroznicowaniem w tym zakresie (12,9%).

Nalezy zauwazy¢, ze udzial dochodow wlasnych w dochodach ogétem wigk-
szosci gmin wiejskich woj. wielkopolskiego (w czterech na pie¢ gmin wiejskich)
stanowil mniej niz potowe budzetu jednostki. Sytuacja ta wynika z nizszego,
w stosunku do gmin miejsko-wiejskich i miejskich, poziomu rozwoju spoteczno-
-gospodarczego gmin wiejskich, spowodowanego niekorzystng sytuacja demo-
graficzng (ujemne saldo migracji, niska gegsto$¢ zaludnienia) oraz niska skalg
aktywnos$ci gospodarczej. Wsérdod gmin wiejskich najnizszy udziat dochodow
wlasnych w dochodach ogoétem (nieprzekraczajacy 20,0%) notowano w gminie
Grodziec, reprezentujacej typ rolniczy, natomiast najwyzszy (przekraczajacy
75,0%) — w gminach Tarnowo Podgéme, Suchy Las oraz Komorniki, reprezen-
tujacych typ rezydencjalno-ustugowy. Lokalizacja blisko miasta Poznania
wplywa korzystnie na finanse sgsiednich jednostek samorzadowych.

Posiadany przez gming potencjal dochodowy stanowi o sile ekonomicznej
JST. Mozliwosci wydatkowania ksztaltuje w szczegdlnosci wielkos¢ dochodow
podatkowych osiagnietych przez gmine, ktéra wyraza stopien bogactwa fiskal-
nego jednostki. Najbardziej zamozne pod tym wzglgdem okazaty si¢ gminy
miejsko-wiejskie, w ktorych przecietnie na mieszkanca w roku 2013 przypadato
blisko 550,0 zt zgromadzonych podatkow, natomiast najmniej zamozne byty
gminy wiejskie — 495,3 zl. Analizujac jednostki z punktu widzenia bogactwa
fiskalnego, najzamozniejsza okazata si¢ gmina wiejska Przykona (4662,8 zt per
capita). Bogactwo dochodowe tej gminy zwigzane bylo z dziatalnoscig na jej
terenie przemystu wydobywczego. Niska zamozno$¢ znacznej czgsci gmin wiej-
skich wynikata przede wszystkim z ich peryferyjnego potozenia w stosunku do

W Art. 9 Europejskiej Karty Samorzqdu Terytorialnego sporzadzonej w Strasburgu 15 pazdzier-
nika 1985 r., Dz. U. 1994 Nr 124, poz. 607.
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duzych o$rodkéw miejskich oraz z dominacji funkcji rolniczej na tych obsza-
rach, a takze niekorzystnych, z punktu widzenia kondycji finansowej JST, zasad
opodatkowania rolnictwa'?,

Potwierdzeniem niekorzystnej sytuacji finansowej gmin wiejskich, rozpatry-
wanej pod katem samodzielno$ci finansowej, sa wysokie wartosci wskaznikow
finansowej ingerencji panstwa w tych gminach (stanowigce przecigtnie blisko
60,0%) w poréwnaniu do gmin miejsko-wiejskich (48,9%) 1 gmin miejskich
(38,3%). Wsrdd gmin wiejskich wojewddztwa najnizszym udziatem dochodow
transferowych w dochodach ogoétem (ponizej 25,0%) cechowaty si¢ samorzady
o wysokiej autonomii podatkowej (gminy: Komorniki, Suchy Las, Tarnowo
Podgoérne, Przykona oraz Powidz). Nalezy podkresli¢, ze wsrod 75,0% ogotu
gmin wiejskich wojewddztwa udziat dochodow transferowych w dochodach
ogotem stanowit ponad 50,0%, podczas gdy wsrod gmin miejsko-wiejskich taka
sytuacje notowano w 43 gminach, stanowigcych 48,0% ogoétu gmin miejsko-
-wiejskich woj. wielkopolskiego.

Jak zauwaza Zawora, za istotny miernik samodzielnosci finansowej uznaje
si¢ rowniez udzial wydatkéw inwestycyjnych samorzadéw gminnych w ich
wydatkach ogotem. Analiza jego wartosci pozwala wnioskowaé o swobodzie
gospodarowania samorzagdowymi §rodkami finansowymi. W pierwszej kolejno-
sci wladze rzagdowe zobowigzane sa do zaspokajania biezacych potrzeb lokal-
nych, poprzez zapewnienie odpowiedniego poziomu $wiadczonych ushug oraz
utrzymania posiadanych zasobow infrastrukturalnych. Na cele rozwojowe (wy-
datki inwestycyjne) samorzady gminne mogg przeznaczy¢ pozostate Srodki
finansowe. Udzial wydatkéow inwestycyjnych w wydatkach ogoétem $wiadczy
o sile finansowej samorzadoéw oraz o ich mozliwos$ciach rozwojowych. Posia-
danie srodkow finansowych na inwestycje warunkuje dalszy rozwo6j gminy.
Wedtug Zawory (2010) szeroki zakres realizowanej przez samorzady gminne
dziatalnosci biezacej, przy niewystarczajacym poziomie dochodow, jest jednym
z podstawowych czynnikow ograniczajacych zakres samodzielnosci samorza-
dow gminnych.

12 Obecny system opodatkowania rolnictwa, tj. gruntowy podatek rolny, ktérego podstawowe
zasady opracowano w 1984 r., obowigzuje (w praktycznie niezmienionej postaci) od 1985 r. Do-
chody z dzialalnosci rolniczej w Polsce, w przeciwienstwie do wigkszosci krajow UE, nie podlega-
ja opodatkowaniu podatkiem dochodowym, co wynika z art. 2, ust. 1 ustawy o podatku dochodo-
wym od 0sob fizycznych. Jedynym powszechnym podatkiem obcigzajacym gospodarstwa rolne jest
podatek rolny (stanowiagcy podatek majatkowy), ktorego podstawa opodatkowania sg hektary
przeliczeniowe gruntdw (zwolnione sa z niego budynki i budowle zwigzane z prowadzeniem
dziatalno$ci rolniczej oraz niektore grunty rolne, m.in. o bardzo niskiej jakosci). Stawka podatku
rolnego dla 1 ha przeliczeniowego jest rownowarto$¢ pieni¢zna 2,5 q zyta (ktérego $rednia cena
jest co roku oglaszana przez prezesa GUS). Gminy moga jednoczes$nie obnizy¢ stawke podatku
rolnego w formie uchwatly, z czego korzystaja. Taka konstrukcja podatku rolnego w bardzo nie-
wielkim stopniu powigzana jest z rzeczywista warto$cia produkeji i dochodu, ktére generowane sa
przez zasoby ziemi. Podatek rolny uznawany jest za mato wydajny, a przede wszystkim nie sprzy-
ja przemianom strukturalnym w rolnictwie (Uwarunkowania..., 2014, s. 111 12).

79
Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



TABL. 1. KSZTALTOWANIE SIE WARTOSCI WYBRANYCH WSKAZNIKOW
SAMODZIELNOSCI FINANSOWEJ W GMINACH WOJ. WIELKOPOLSKIEGO
WEDLUG TYPOW ADMINISTRACYJNYCH W 2013 R.

Wyszczegolnienie Gminy
a — minimum
b — mediana
¢ — maksimum wiejskie miejsko-wiejskie migjskie!
d — wspdtezynnik zmiennosci w %
WDWM ..o a 616,7 602,1 1438,1
b 1176,9 1344,8 1669,4
c 4662,8 3681,8 2554,6
d 51,8 36,0 18,9
WSFW I ..ot a 19,5 21,2 47,7
b 37,0 44,9 60,7
c 80,1 79,0 76,5
d 33,3 27,9 12,9
WBE ..ottt a 171,0 197,0 394,7
b 4953 554,5 5259
c 3434.,0 2714,1 911,6
d 72,5 51,8 23,8
WAP ..o a 5,5 7,5 12,8
b 17,2 21,5 19,7
c 57,1 54,9 27,3
d 44,7 34,5 20,7
WEIP ..ot a 19,9 19,5 23,1
b 58,7 48,7 38,3
c 78,6 74,1 52,3
d 22,0 25,6 21,2
WWIWO ..ot a 2,1 2,8 3,2
b 13,3 12,0 11,8
c 34,7 36,9 243
d 47,8 52,0 40,8

1 Bez miast na prawach powiatu (Poznan, Leszno, Konin i Kalisz).
Z 16 dto: opracowanie whasne na podstawie danych pochodzacych z: Bank... (2013), Wskazniki... (2014).

Z przeprowadzonych badan (tabl. 1) wynika, ze udziat wydatkow inwestycyj-
nych w wydatkach ogétem w roku 2013 byl najwyzszy w gminach wiejskich
(13,3%), najnizszy za§ w gminach miejskich (11,8%). Gminy wiejskie, jak row-
niez gminy miejsko-wiejskie charakteryzowaty si¢ znacznym zréznicowaniem
pod tym wzgledem. Wysoki udziat wydatkéw inwestycyjnych w wydatkach
ogbélem gmin wiejskich wynikal z duzej aktywnos$ci tych gmin w uzyskiwaniu
srodkéow z UE®. Swiadczy o tym m.in. najwyzszy udziat uzyskanych $rodkéw
unijnych (na finansowanie projektow i programow unijnych) w dochodach gmin
wiejskich. Udziat wydatkow inwestycyjnych w wydatkach ogétem w blisko co
czwarte] gminie wiejskiej stanowit ponad 20,0%, przy czym najwyzszy ich

13 Z danych pochodzacych z BDL wynika, ze w latach 2006—2009 na cele inwestycyjne gminy
wiejskie woj. wielkopolskiego uzyskaty blisko 25 tys. zt na 1000 mieszkancéw, natomiast gminy
miejskie (bez miast na prawach powiatu) oraz miejsko-wiejskie tylko odpowiednio 15,5 tys. zt
oraz 4,2 tys. zt na 1000 mieszkancoéw (www.stat.gov.pl/bdl, dostep: 26.03.2015 r.).
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udziat notowano w gminach: Kiszkowo (31,4%), Liskéw (32,0%) i Miasteczko
Krajenskie (34,7%), natomiast najnizszy w gminach: Kuslin (2,1%), Tarnowka
(2,7%) 1 Mieleszyn (3,5%).

Syntetyczna ocena stopnia samodzielnosci finansowej
gmin wiejskich woj. wielkopolskiego

W celu przedstawienia zréznicowania gmin wiejskich woj. wielkopolskiego
pod wzgledem stopnia samodzielno$ci samorzadéw lokalnych zastosowano
miernik syntetyczny, ktéorego warto$ci obliczono z wykorzystaniem metody
TOPSIS. Wyniki przeprowadzonej klasyfikacji typologicznej poziomu samo-
dzielno$ci finansowej gmin wiejskich w 2013 r. przedstawiono w tabl. 2, a roz-
mieszczenie geograficzne zilustrowano na wykresie. Dla wyodrgbnionych klas
typologicznych obliczono wewnatrzklasowe wartosci wskaznikow finansowych
wykorzystanych do konstrukcji miary syntetycznej oraz wybrane cechy opisuja-
ce uwarunkowania przestrzenno-przyrodnicze, stan wyposazenia infrastruktural-
nego oraz sytuacj¢ demograficzno-spoleczng i gospodarcza badanych gmin.

Klase I, charakteryzujaca si¢ bardzo wysoka samodzielno$cia finansowa sa-
morzadéow gminnych, utworzylo siedem gmin (Powidz, Komorniki, Tarnowo
Podgoérne, Suchy Las, Przykona, Dopiewo oraz Czerwonak), stanowigcych zale-
dwie 6,0% ogo6tu gmin wiejskich wojewddztwa. Pie¢ z nich lezy w bezposred-
nim sgsiedztwie miasta Poznania (Czerwonak, Dopiewo, Tarnowo Podgorne,
Suchy Las i Komorniki). Blisko$¢ osrodka metropolitarnego zapewnia tym jed-
nostkom korzys$ci finansowe. W wyniku obserwowanej od kilku lat suburbani-
zacji' rozwija sie intensywnie funkcja mieszkalnictwa na obszarach wiejskich,
szczegolnie w gminach znajdujacych si¢ w pierwszym pierscieniu wokot wigk-
szych osrodkéw miejskich. Jak zauwaza Majer (2010), w wyniku tego procesu
nastgpuje rozwdj infrastruktury (m.in. zabudowa mieszkaniowa, potaczenia ko-
munikacyjne, obiekty ustugowo-handlowe na obszarach podmiejskich), co two-
rzy tzw. miasta sypialnie, z ktérych mieszkancy dojezdzajg do pracy w centrum.
Wysoka samodzielno$¢ finansowa gminy Przykona wynika z dziatalno$ci ko-
palni wegla brunatnego, z kolei w przypadku gminy Powidz sytuacja ta zwigza-
na jest z wysokim poziomem dochodéw wiasnych przypadajacych na mieszkan-
ca, co wigze si¢ $cisle z typem funkcjonalnym tej gminy, tj. rolniczo-turys-
tycznym, a takze z funkcjonowaniem na jej terenie wojskowej bazy lotnicze;.

Z przeprowadzonych badan wynika, ze jednostki samorzadu terytorialnego
tworzace typ 1 cechowata najwyzsza samodzielno$¢ finansowa, wyrazona naj-
wyzsza samodzielnoscia wydatkowa pierwszego stopnia (WSFW I — 74,0%),
najwyzszym poziomem dochodéw wilasnych przypadajacych na mieszkanca
(WDWM — 3574,5 71), a takze minimalng ingerencja finansowa panstwa (WFIP
— 25,5%).

14 Suburbanizacja to proces polegajacy na wyludnianiu si¢ centréw miejskich i rozwoju zago-
spodarowania strefy podmiejskiej (Majer, 2010, s. 197—207).
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Rowniez wysokim poziomem dochodow wlasnych per capita, a takze mini-
malng ingerencjg finansowa panstwa, a wigc wysoka samodzielnoscia finansowa
charakteryzowaty si¢ gminy: Baranow, Brudzew, Rokietnica, Kaczory, Koscian,
Budzyn, Perzéow, Kiszkowo, Duszniki, Kazimierz Biskupi, Szydtowo oraz Lip-
no, ktore utworzyty klase II (10,3% ogoétu gmin). Czgs¢ gmin tworzacych typ 11
lezy w relatywnie bliskim sgsiedztwie miasta Poznania lub pozostatych miast na
prawach powiatu w woj. wielkopolskim, co silnie wptywa na rozw¢j funkcji
mieszkaniowej, a zarazem ustugowej na tych obszarach.

Gminy wiejskie o bardzo wysokiej i wysokiej samodzielnosci finansowej
(klasa I i II) w ujeciu bezwzglednym (realnym) oraz wzglednym (relatywnym)
cechowaty si¢ najlepszymi uwarunkowaniami infrastrukturalnymi pod wzgle-
dem odsetka ludnos$ci korzystajacej z sieci kanalizacyjnej i gazowej oraz gospo-
darczymi, w uj¢ciu najmniejszej liczby oséb bezrobotnych (zarejestrowanych)
w ludnosci w wieku produkcyjnym i liczby podmiotow gospodarczych zareje-
strowanych w REGON na 100 os6b. Gminy tworzace typ I charakteryzowaty si¢
jednoczesnie wysoka gestoscig zaludnienia, najwyzszym dodatnim saldem mi-
gracji, a takze najnizszym poziomem bezrobocia.

Typ I utworzyto 17 gmin, stanowiacych 14,5% ogotu gmin wiejskich woj.
wielkopolskiego. Jednostki samorzadowe nalezace do tego skupienia cechowat
wyzszy poziom warto$ci wskaznikow finansowych samodzielnosci finansowej
w stosunku do przecietnej dla ogétu badanych samorzadow (tabl. 2).

TABL. 2. WEWNATRZKLASOWE WARTOSCI WSKAZNIKOW OPISUJACYCH POZIOM
SAMODZIELNOSCI FINANSOWEJ GMIN WIEJSKICH WOJ. WIELKOPOLSKIEGO
IICH DETERMINANTY SPOLECZNO-EKONOMICZNE W 2013 R. (wartosci Srednie — mediana)

o Klasa typologiczna (samodzielnoé¢ finansowa)
Wyszczegolnienie Ogotem
1 | o0 [ m [ v [ v

Wartosci wskaznikow opisujacych samodzielno$é finansowa gmin

Odsetek gmin“ ........ccccocviiiiiiniiciciiens 100,0 6,0 10,3 14,5 23,1 46,2
WSEW IW Y0 oo 37,0 74,0 54,2 50,2 37,0 311
WDWM w zt na mieszkanca .| 1176,9| 3574,5| 1741,2| 1524,8| 10709 927,3
WAP W % o . 17,2 39,3 25,3 24,2 17,9 13,8
WFIPw % ... . 58,7 25,5 41,9 48,5 55,8 64,5
WWIWO W %0 oo 13,3 20,8 23,4 13,4 15,6 9,8

a Klasy typologiczne utworzyly nastgpujace gminy: klase¢ I: Powidz 0,995, Komorniki 0,990, Tarnowo Podgoérne 0,976,
Suchy Las 0,951, Przykona 0,905, Dopiewo 0,841, Czerwonak 0,818; Kklase II: Baranow 0,775, Brudzew 0,750, Rokietnica
0,724, Kaczory 0,723, Koscian 0,682, Budzyn 0,669, Perzow 0,666, Kiszkowo 0,662, Duszniki 0,662, Kazimierz Biskupi
0,650, Szydtowo 0,626, Lipno 0,605; klase III: Swi@ciechowa 0,590, Chodziez 0,565, Turek 0,558, Stare Miasto 0,549,
Zaniemy$l 0,547, Miasteczko Krajenskie 0,541, Zelazkow 0,539, Kazmierz 0,522, Gniezno 0,509, Strzatkowo 0,484, Osick
Maty 0,463, Gotuchéw 0,460, Miedzichowo 0,446, Leka Opatowska 0,433, Kleszczewo 0,431, Bralin 0,426, Przygodzice
0,413; klase I'V: Wilczyn 0,360, Granowo 0,358, Opatowek 0,341, Liskow 0,331, Wijewo 0,330, Kamieniec 0,327, Obrzycko
0,325, Rozdrazew 0,319, Kwilcz 0,318, Dobrzyca 0,286, Wapno 0,284, Lubasz 0,273, Krzemieniewo 0,259, Ostrow Wielko-
polski 0,251, Dominowo 0,248, Kotlin 0,241, Lubowo 0,239, Chrzypsko Wielkie 0,235, Wioszakowice 0,230, Czarnkéw
0,228, Wierzbinek 0,224, Malanow 0,222, Siedlec 0,217, Krzymow 0,210, Pgpowo 0,210, Kozminek 0,208, Biatosliwie 0,201;
klas¢ V: Przemet 0,185, Koto 0,180, Wiadystawow 0,178, Blizanow 0,175, Jaraczewo 0,174, Tarnéwka 0,168, Cekow-
-Kolonia 0,162, Olszowka 0,160, Piaski 0,160, Pakostaw 0,159, Zakrzewo 0,154, Kobyla Goéra 0,151, Stupca 0,140, Sosnie
0,136, Trzcinica 0,136, Lipka 0,135, Nowe Miasto nad Warta 0,134, Damastawek 0,128, Wagrowiec 0,127, Szczytniki 0,120,
Krzykosy 0,117, Godziesze Wielkie 0,114, Kraszewice 0,112, Rychtal 0,105, Ztotow 0,098, Koscielec 0,094, Ostrowite 0,094,
Niechanowo 0,093, Orchowo 0,085, Kuslin 0,083, Brodnica 0,077, Kotaczkowo 0,076, Czajkéw 0,074, Kaweczyn 0,074,
Miescisko 0,071, Ryczywoét 0,070, Kramsk 0,062, Mieleszyn 0,055, Grzegorzew 0,053, Skulsk 0,053, Rzgoéw 0,053, Drawsko
0,051, Gizalki 0,048, Mycielin 0,047, Chodow 0,042, Polajewo 0,040, Czermin 0,037, Sieroszewice 0,036, Babiak 0,036,
Ladek 0,036, Brzeziny 0,029, Doruchéw 0,024, Chocz 0,019, Grodziec 0,010.
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TABL. 2. WEWNATRZKLASOWE WARTOSCI WSKAZNIKOW OPISUJACYCH POZIOM
SAMODZIELNOSCI FINANSOWEJ GMIN WIEJSKICH WOJ. WIELKOPOLSKIEGO
I ICH DETERMINANTY SPOLECZNO-EKONOMICZNE W 2013 R. (dok.)

Klasa typologiczna (samodzielnoé¢ finansowa)
Wyszczegolnienie Ogotem
i | o [ m [ v [ v
Uwarunkowania spoleczno-ekonomiczne samodzielnosci finansowej JST

Odleglo$é¢ od miasta Poznania w km’ .............. 33,8 19.4 80,4 96,0 854 107,0
Gestos¢ zaludnienia w osobach na km? .. . 60,0 188,0 54,0 69,0 66,0 54,0
Saldo migracji na 1000 0SOb .........cccoevveueueeenne -0,5 17,9 1,4 4,6 -1,7 -0,6
Odsetek ludnosci korzystajacej z sieci kanali-

ZACYJNIE] +euvveveneeeeeeteneesintenesteesseneeseesenensenene 41,5 63,9 51,4 41,3 434 30,2
Odsetek ludnos$ci korzystajacej z sieci gazo-

WEJ ereetetiietereeetees ettt ens 1,2 72,3 15,3 17,0 1,6 0,1
Udziat bezrobotnych zarejestrowanych w licz-

bie ludnosci w wieku produkcyjnym ........... 7,3 2,7 6,0 7,1 6,4 8.8
Pracujacy w indywidualnych gospodarstwach

rolnych na 100 osob w wieku produkeyj-

IYME o 233 4,9 18,0 233 23,7 233
Liczba podmiotéw gospodarczych zarejestro-

wanych w rejestrze REGON na 100 oséb ... 7,3 15,7 8,0 8,6 7,0 7,8

b Odlegtosci miedzy geograficznymi centrami gmin i miasta Poznania obliczono z wykorzystaniem Google Maps. ¢ Osza-
cowania wiasne.
716 d1o: opracowanie whasne na podstawie danych pochodzacych z: Bank... (2013), Wskazniki... (2014).

Zdecydowanie mniej korzystna samodzielno$¢ finansowa charakteryzowata
JST, ktore utworzyty kolejny typ — IV (27 gmin stanowigcych 23,1% ogdtu gmin
wiejskich woj. wielkopolskiego). Gminy te w roku 2013 cechowal m.in. wysoki
stopien uzaleznienia od budzetu panstwa, bowiem wskaznik finansowej ingerencji
panstwa dla tych jednostek wyniost przecietnie blisko 56,0%. Przecietne dochody
wlasne per capita w tych jednostkach wyniosty niespetna 1071,0 zt i byly ponad
trzykrotnie nizsze w relacji do JST, ktére charakteryzowaty si¢ bardzo wysoka
samodzielno$cig finansows (tabl. 2).

Najmniej korzystna sytuacja finansowa, analizowana pod katem samodzielno-
$ci finansowej, wystgpila natomiast w gminach wiejskich zlokalizowanych
gltéwnie w poéinocnej, wschodniej i potudniowo-wschodniej czesci wojewddz-
twa, nalezacych do klasy V. Typ ten utworzyly 54 gminy, stanowigce ponad
46,2% ogotu gmin wiejskich woj. wielkopolskiego. Jednostki te charakteryzo-
watly si¢ najnizszym poziomem dochodow wlasnych per capita (w 2013 r. bylo
to tylko 927,3 zt, przy przecigtnej dla ogdtu gmin wiejskich woj. wielkopolskie-
go wynoszacej 1176,9 zl), jednocze$nie cechowaly si¢ najnizszym udziatem
dochodéw wlasnych w dochodach ogoétem (31,1%). Niski poziom dochodéw
wlasnych per capita oraz niski ich udzial w budzetach gmin skutkowat najniz-
szym udziatem wydatkow inwestycyjnych w wydatkach ogotem tych gmin, co
przyczynito si¢ do nizszej dynamiki rozwoju spoteczno-gospodarczego tych
regionow. Byly to obszary zdominowane przez gospodarke rolna, o czym
swiadczy wysoka liczba osob pracujacych w indywidualnych gospodarstwach
rolnych przypadajacych na 100 oséb w wieku produkcyjnym. Uwarunkowania
gospodarcze oraz infrastrukturalne byly niekorzystne w poréwnaniu do pozosta-
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lych typow samodzielnosci finansowej gmin wiejskich woj. wielkopolskiego.
Sytuacja taka wynikata z ich polozenia wzgledem duzych o$rodkéw miejskich,
m.in. miasta Poznania, stanowigcego centrum gospodarcze wojewddztwa. O nis-
kiej samodzielnosci finansowej tych jednostek §wiadczy m.in. najwyzsza war-
to$¢ wskaznika finansowej ingerencji panstwa. W dochodach tych samorzadow
gtéwna role pelnity bowiem wptywy z budzetu panstwa (64,5%).

KLASY TYPOLOGICZNE GMIN WIEJSKICH WOJ. WIELKOPOLSKIEGO
WEDLUG SYNTETYCZNEJ OCENY ICH SAMODZIELNOSCI FINANSOWEJ
W 2013 R.

Klasa ’
I !

B
m
v
v

U w a g a. Kolorem biatym zaznaczono gminy miejskie oraz miejsko-wiejskie nieuwzglgdnione w badaniu.

Z 16 dto: opracowanie whasne na podstawie danych Bank... (2013); Wskazniki... (2013).
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Whioski

Na podstawie przeprowadzonych badan stwierdzono, ze w 2013 r. gminy
wiejskie w woj. wielkopolskim charakteryzowaly si¢ znacznie nizszym pozio-
mem samodzielnosci finansowej niz gminy miejskie oraz miejsko-wiejskie.
Réwnoczesnie zroznicowanie wartosci wybranych wskaznikow samodzielno$ci
finansowej w gminach wiejskich bylo najwyzsze wsrod rozpatrywanych typow
administracyjnych gmin.

Na podstawie przeprowadzonej syntetycznej oceny samodzielnosci finanso-
wej gmin wiejskich stwierdzono, ze tylko co dwudziesta gmina wiejska w woj.
wielkopolskim (7 gmin) charakteryzowata si¢ wysoka samodzielnos$cig finanso-
w3a. Byly to gtownie gminy z aglomeracji poznanskiej, co $wiadczy o silnym
powiazaniu zjawiska suburbanizacji z ocena samodzielnosci finansowej gmin
oraz dwie gminy, w ktorych rozwinat si¢ przemyst wydobywczy i turystyka.

Blisko potowa gmin wiejskich w woj. wielkopolskim, potozonych glownie we
wschodniej czesci wojewodztwa, cechowata sie niskim poziomem samodzielno-
$ci finansowej. Wickszos¢ gmin wiejskich wojewddztwa to obszary zdomino-
wane przez gospodarke rolng, co w istotny sposéb warunkuje ich niskg samo-
dzielno$¢ finansowa.

Z przeprowadzonych badan wynika, ze znaczny odsetek gmin wiejskich
w wojewodztwie (blisko potowa), ktore oddalone sg od wigkszych osrodkow
miejskich, nie jest w stanie uzyska¢ dochodow wtasnych na poziomie zblizonym
do pozostalych gmin wiejskich. W konsekwencji charakteryzuja si¢ one najniz-
szymi warto$ciami wskaznika samodzielnosci finansowej w ujeciu bezwzgled-
nym i wzglednym. Pomimo tego, ze samorzady gmin uzyskujg coraz wigkszy
wplyw na ksztattowanie swoich budzetow, to jednak nadal samodzielno$¢ finan-
sowa gmin wiejskich jest wypadkowa lokalnej przedsigbiorczosci oraz miejsco-
wych warunkéw gospodarowania (potozenia wzgledem wigkszych osrodkow
miejskich). Jest ona rowniez efektem oddziatywania panstwa, ktore wyraza si¢
(w najbardziej ogodlnej formie), jak podkresla Heller', poprzez dotacje i sub-
wencje, a takze réznicowanie dochodow budzetowych migdzy jednostkami
mniej 1 bardziej uprzywilejowanymi.

dr Agnieszka Kozera, dr Romana Glowicka-Woloeszyn, prof. dr hab. Feliks Wysocki — Uni-
wersytet Przyrodniczy w Poznaniu
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Summary. Financial independence is an important factor in socio-economic
development, especially in rural areas. Rural gminas (communities), mainly
located peripherally to larger urban centers, have significantly lower revenue
potential. This also means a lower level of financial independence of rural gmi-
nas, which in turn can be a barrier in multifunctional rural development. This
issue is a priority for the European Union. The main objective of this article is a
synthetic assessment of the level of financial independence of rural gminas in the
Wielkopolskie voivodship in 2013. The basis of information studies, using the
method TOPSIS (Technique for Order Preference by Similarity is an Ideal Solu-
tion) to assess the financial condition of municipalities, were data from the Cen-
tral Statistical Office (Local Data Bank — Public finances for 2013) and Minis-
try of Finance (Indicators for assessing the financial position of local govern-
ment units in 2011—2013).

Keywords: financial independence, rural gminas, method TOPSIS.
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Pe3stome. Qunancosas camocmoamenbHoCmy AGAAEMCS BANCHLIM PAKMOPOM
COYUATLHO-IKOHOMUYECKO20 PA36UMUsl, 0COOEHHO celbckux pationog. Cenvckue
2MUHDbL, 2AAGHbIM 00PA30M PACNONOMNCEHHbIe HA nepugepuu 60abuux 20poo0os
xapakmepuzyem 3HAYUMENbHO HUZKUL NOMEHYUANbHbIL 00X00. Omo 00Ho8pe-
MeHHO 0603Hauaem 6onee HUKUU YPOGEeHb (UHAHCOBOU CAMOCMOSMENbHOCHU
CeNbCKUX 2MUH, Pe3VIbMAamoM 9Mmoeo Modxcem Ovimb  6apvep MHO20PDYH-
KYUOHATBHO20 PA3GUMUSL CeTbCKUX PatioH08. Dma npobrema aeisiemcst npuopu-
memom Esponeiickoco cow3sa. Lenvio cmamvu s615emcs CUHMEMUYECKAs.
OYEHKA YPOBHSI (DUHAHCOBOU CAMOCMOSIMENbHOCMU CeTbCKUX 2MUH  BelUKO-
noavckozo 6oegoocmea 6 2013 2. UnopmayuonHoii 0CHOBOU NPOBEOCHHbIX
obcnedosanuil, npu ucnonvzosanuu memooa TOPSIS (Technique for Order Pre-
ference by Similarity to an Ideal Solution) ¢ oyenke unancosozo cocmosnus
emut, ovinu oannvle uz LJCY (Pank nokanvHuix oanuvix — I ocyoapcmeentule
Qunancer 6 2013 2.) u Munucmepcea @unancos (Ilokasamenu 0ns oyenku
PuHaHCO6020 NONOJCEHUsT  eOUHUY — MEPPUMOPUATLHOZO — CAMOYNPAGIEHUs
6 2011—2013 22).

KawueBble cioBa: (GUHAHCOBAs CaMOCTOSATENLHOCTh, CENLCKUE TI'MHHBI,
meton TOPSIS.
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STATYSTYKA MIEDZYNARODOWA

DOI: 10.5604/01.3001.0014.0918

Mirostaw GORCZYCA

Mieszkalnictwo w Niemczech

Streszczenie. W artykule przedstawiono sytuacje mieszkalnictwa w Niem-
czech w latach 2000—2011. Omowiono uwarunkowania rozwoju mieszkalnic-
twa, sytuacje w budownictwie mieszkaniowym, zasoby i warunki mieszkaniowe
oraz wydatki na mieszkania. Autor przedstawil takze poréownanie miernikow
charakteryzujgcych mieszkalnictwo w Polsce i w Niemczech.

Stowa kluczowe: Niemcy, mieszkalnictwo.

Dzigki wieloletniemu boomowi mieszkaniowemu (Wohnungsfalle), kiedy to
w b. RFN budowano rocznie nawet ponad 10 mieszkan na 1 tys. ludnosci oraz
niewiele mniej intensywnie w b. NRD, ludno$¢ Niemiec ma jeden z najwyz-
szych w Europie poziom zaspokojenia potrzeb mieszkaniowych.! Dynamiczny
wzrost ekonomiczny wyhamowat po zjednoczeniu obu czesci Niemiec. Zmniej-
szenie efektow budownictwa mieszkaniowego nastapilo rowniez na skutek rela-
tywnie wysokiego zaspokojenia potrzeb mieszkaniowych.

TABL. 1. LICZBA I WIELKOSC GOSPODARSTW DOMOWYCH

Wyszczegolnienie 2007 2008 2010 2011 2012
Gospodarstwa domowe ogdtem w tys. ..... 39722 40076 40301 40439 40656
W tym jednooSObOWE W %0 .c..eeevveuereeeeeriiniennne 38,7 38,4 40,2 40,4 40,5
Srednia liczba 0sob na 1 gospodarstwo domowe 2,07 2,05 2,03 2,02 2,01

716 dto: Statistisches Jahrbuch Deutschland 2013.

Ludnos$¢ Niemiec grupowata si¢ w gospodarstwach domowych o malejacej
liczbie 0s6b (tabl. 1). Srednia ich liczba w przeliczeniu na 1 gospodarstwo do-
mowe to 2 osoby. Trend malejacej wielkosci gospodarstw domowych wynika
z wyjatkowo niskiej dzietnosci kobiet niemieckich, jednej z najnizszych w Unii
Europejskiej (w 2012 r. — 1,36%).Wedtug przewidywan’ ludno$¢ Niemiec be-

! Do efektow budownictwa mieszkaniowego w b. NRD zaliczono efekty uzyskiwane w wyniku
remontow kapitalnych (odbudowa i modernizacja od podstaw).

2 Des demografische Defizit... (2013).

3 Des demografische Defizit... (2013).
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dzie si¢ zmniejszac, co przy rosngcej liczbie gospodarstw domowych zaowocuje
spadajaca ich wielko$cig, ktora w 2030 r. ma wynie$é 1,88* osoby na 1 gospo-
darstwo domowe. Przewidywana liczba ludnosci przedstawia si¢ nastgpujaco:
w 2010 r. — 81752 tys., w 2020 r. — 79914 tys., w 2030 r. — 77750 tys.,
w 2040 r. — 73829 tys., w 2050 r. — 69412 tys.

Te zjawiska bgda miaty istotny wptyw na budownictwo mieszkaniowe i wa-
runki mieszkaniowe ludnosci, wyrazajacy si¢ malejacymi rozmiarami tego
pierwszego oraz zmiejszeniem mieszkan.

Inwestycje mieszkaniowe stanowity w ostatnich latach <5% PKB oraz nie-
spelna 1/3 inwestycji budowlanych stanowigcych <1/5 PKB.? Byto to znaczaco
mniej niz w wieloletnim okresie przyspieszenia mieszkaniowego. W 2011 r.,
gdy PKB wynosit 2609,7 mld euro, inwestycje stanowity 5,7% wartosci PKB®.

BUDOWNICTWO MIESZKANIOWE

W 2011 r. oddano do uzytku 164,2 tys. mieszkan (tabl. 2), co moze wskazy-
wac na ozywienie w budownictwie mieszkaniowym. Mieszkania miaty $rednio
115 m? powierzchni uzytkowej mieszkan (pum).

TABL. 2. MIESZKANIA ODDANE DO UZYTKU

Lata Mieszkania Pum w tys. m® Srednia Wielk;)s’é mieszkania
w m? pum

155820 17939 115,1

140156 16087 114,8

142891 16415 114,9

164178 18898 115,1

Zrodto: jak przy tabl. 1.

Zwickszenie budownictwa uzyskano gtownie dzigki gospodarstwom domo-
wym, ktore zbudowaly ponad 2/3 liczby oddanych do uzytku mieszkan
(tabl. 3) oraz przedsi¢gbiorstwom mieszkaniowym (ponad 1/4), przy ,,$ladowym”
udziale sektora publicznego i pozostatych inwestorow.

TABL. 3. STRUKTURA BUDOWNICTWA MIESZKANIOWEGO
WEDLUG INWESTOROW W 2012 R. W %

F Sektor Przedsigbiorstwa Fundusze Gospodarstwa .
Wyszczegolnienie . ) . . . Pozostali
publiczny mieszkaniowe | nieruchomosci domowe
MieszKania ..........cccecevvevennene. 2,1 33,9 0,4 58,8 4,8
Powierzchnia uzytkowa miesz-
KN oo 1,1 27,4 0,3 67,2 4,0

Zrodto: jak przy tabl. 1.

4 Statistisches Jahrbuch Deutschland 201 3.

5 Szacunek na podstawie: Statistisches Jahrbuch Deutschland (edycje dla odpowiednich lat) An-
nual... (edycje dla odpowiednich lat).

6 Obliczenia na podstawie ,,Wirtschaft...” (2013).
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Dane wskazuja, ze najwicksze mieszkania realizowali indywidualni inwesto-
rzy, a najmniejsze — sektor publiczny. Na ozywienie w budownictwie wskazuja
tez dane o liczbie zezwolen na budowe mieszkan (tabl. 4), ktéra w latach 2009—
—2012 wzrosta o prawie 38%.

TABL. 4. ZEZWOLENIA NA BUDOWE MIESZKAN

Pum
Lata Mieszkania
ogdtem w tys. m? na | mieszkanie w m’
157029 17890 113,9
167759 19165 111,4
204728 23224 113,4
216594 23953 110,6

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.

Pamieta¢ jednak nalezy, ze nie wszystkie zezwolenia budowlane zaowocuja
efektem. Na przyktad w 2010 r. wydano 167,8 tys. zezwolen, a oddano do uzytku
142,9 tys. mieszkan, natomiast w 2011 r. odpowiednio 204,7 tys. i 164,2 tys.
Struktura zezwolen na budowe mieszkan (tabl. 5) wskazuje na to, ze ok. potowa
z nich wykonana bedzie w obiektach typu jednorodzinnego (1 lub 2 mieszkania),
a nieco mniej w obiektach wielorodzinnych (co najmniej z 3 mieszkaniami). Do-
chodzi do tego kilkuprocentowy udzial mieszkan w domach opieki (Wohnheim).

TABL. 5. STRUKTURA ZEZWOLEN NA BUDOWE MIESZKAN W 2012 R. W %

Wedtug obiektow Wedtug inwestoréw
L co naj- przedsig- .
Wyszezegblnienie z1 22 mniejz3| domy scktor | biorstwa | [undusze | gospo

miesz- miesz-
kaniem | kaniami

nierucho- | darstwa | pozostali

miesz- opieki |publiczny | mieszka- -
mosci | domowe

kaniami niowe

Mieszkania ................. 41,7 8,5 45,7 4,1 2,6 36,6 0,8 54,2 5,8
Powierzchnia uzytko-
wa mieszkan ........... 57,1 8,6 33,1 1,1 1,4 29,6 0,5 63,8 4,7

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.

Wskaznik intensywnosci budowania mieszkan wynosit w 2012 r. jedynie 2
(na 1 tys. mieszkancéw), wobec nawet ponad 10 w niektorych latach w b. NRD’
ib. RFN®.

Srednia wielko$¢ mieszkan to ostatnio 115 m? pu, w tym ok. 80 m*> w domach
wielorodzinnych, 140 m*> w jednomieszkaniowych i <110 m*> w , blizniakach””.

7 Statistisches Jahrbuch der Deutschen Demokratischen Republik (edycje dla odpowiednich
lat).

8 Statistisches Jahrbuch Deutschland (edycje dla odpowiednich lat).

9 Statistisches Jahrbuch Deutschland (edycje dla odpowiednich lat).

90
Wiadomosci Statystyczne nr 2/2016



W okresie wczesniejszym wynosita ona 102 m? w 1980 r. w b. REN'? oraz 63 m?
w latach 80. ub. wieku w b. NRD'!. Relacja przecietnej miesiecznej ptacy do
ceny 1 m? pum to 1,5—2,0 m? pum'.

ZASOBY I WARUNKI MIESZKANIOWE LUDNOSCI

Wedhug stanu w koncu 2011 r. byto prawie 40,5 mln mieszkan ze 179 min izb
(pokoi) i 3516,2 mln m” pum (tabl. 6).

TABL. 6. STAN I STRUKTURA ZASOBOW MIESZKANIOWYCH

Wyszczegodlnienie 2000 2006 2007 2008 2009 2010 2011
Mieszkania
Ogotem ... 38383645 | 39753733 | 39918192 | 40057282 | 40183563 | 40318513 40473823
Na [ tys. ludnos$ci 467 483 486 488 491 493 495
Pum
Ogdélem wtys.
m’ . 3245487 3421384 3443790 3462334 3479042 3496358 3516187
Mieszkania:
WM e 84,6 86,1 86,3 86,4 86,6 86,7 86,9
na 1 mieszkan-
cawm? ... 39,5 41,6 41,9 422 42,5 42,8 43,0
Izby (pokoje)
Ogotem ... 167636286 | 175195906 | 176113985 | 176859737 | 177523489 | 178218383 | 179007624
Na 1 mieszkanie 44 44 4.4 4,4 44 44 4.4
Na 1 mieszkanca 2,0 2,1 2,1 2,2 2,2 22 22

Zrodto: jak przy tabl. 1.

Z tabl. 6 wynika, ze na 1 tys. ludnosci przypadato prawie 500 mieszkan.
Wskaznik ten w okresie 2000—2011 zwiekszyt si¢ 0 26".

Srednia wielko$¢ mieszkan to <87 m? pu w 2012 r., co stanowilo wzrost
0 <3% w poréwnaniu z 2000 r. Na 1 mieszkanie przypadato ok. 4,4 izby
(tabl. 6).

Miernik zaludnienia mieszkan (pum na 1 osobe) wynosit w 2011 r. 43,0 m?
(tabl. 6). W okresie od 2000 r. wzrost o prawie 9%. Jego dynamika jest imponu-
jaca, jako ze wynosil on wowczas 35,7 m*> w b. REN'* oraz 27,0 m*> w b. NRD",
Natomiast $rednie zaludnienie izb ,,rozgescito si¢” do ok. 0,5 w 2012 r. w catych
Niemczech.

19 Statistisches Jahrbuch Deutschland 2013.

1 Statistisches Jahrbuch der Deutschen Demokratischen Republik 1989.

12 Obliczenia na podstawie: Statistisches Jahrbuch Deutschland (edycje dla odpowiednich lat);
Gorczyca (2008); Gorezyca (1991); Wedel (1989).

13 Gorezyca (2008).

14 Wedel (1989).

15 Statistisches Jahrbuch der Deutschen Demokratischen Republik 1989.
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WYDATKI NA MIESZKANIE I POMOC MIESZKANIOWA

Wydatki na mieszkanie to od lat najwazniejsza pozycja w budzetach niemiec-
kich gospodarstw domowych. W 2011 r. stanowity 24,4% ich wydatkow ogol-
nych'®, ponad dwukrotnie przewyzszajac wydatki na zywno$é¢ (11,5%)".
W 1990 r. stanowily one w $redniej grupie dochodowej gospodarstw domowych
26,9% w b. RFN oraz 26,8% w b. NRD'"¥. W b. NRD wydatki na mieszka-
nie byly utrzymywane na niskim, deficytowym poziomie i stanowity 4,1%
w 1960 ., 3,2% w 1970 1.12,3% w 1980 1.".

Pomoc mieszkaniowa (Wohngeld) otrzymato w 2011 r. 902,9 tys. gospo-
darstw domowych (2,2%). Ocenia si¢, ze tylko dla 24,2% gospodarstw domo-
wych obcigzenie kosztami mieszkaniowymi nie stanowilo problemu, a duze —
dla 18,4%. Wysokos$¢ pomocy mieszkaniowej w 2011 r. wyniosta 1502,0 min
euro, czyli 18 euro na osobe, w tym 90,8% to subsydiowanie czynszu, ktorego
wysoko$é wyniosta 6,37 euro za 1 m?> pum?'. Srednia wysoko$¢ pomocy miesz-
kaniowej byta zr6znicowana od 17 euro per capita w Bawarii do 39 euro w Me-
klemburgii. Og6lnie wyniosta ona 17 euro w b. RFN oraz 25 euro w b. NRD.

Warto$¢ pomocy mieszkaniowej wynosita od 2326 mln euro w 1991 r., po-
przez 750 mln euro w 1998 r., do 5183 miln euro w 2011 r.*2, co wskazuje na
znaczng fluktuacje jej poziomu. Podobnie przedstawiata si¢ sytuacja w odniesie-
niu do liczby 0s6b korzystajacych z niej, ktora oscylowata od 3541 tys. (>10%
gospodarstw domowych) w 1991 r. do 580 tys. w 2007 r.*, czyli tylko <2%
gospodarstw domowych.

POROWNANIE SYTUACJI MIESZKANIOWEJ NIEMCY—POLSKA

Wyjatkowo dynamiczny rozwdj budownictwa mieszkaniowego (ok. 10 miesz-
kan na 1 tys. ludnosci w wieloleciu u naszych zachodnich sgsiadow sprawil, ze
standard mieszkaniowy w Polsce jest zdecydowanie nizszy. Wskaznik pum per
capita w 2011 r. wynosit u nas 23,8 m?, a w Niemczech 43,0 m?.

Ostabienie intensywnosci budowania mieszkan w Niemczech w ostatnich
latach spowodowalo, ze liczba mieszkan oddawanych do uzytku jest zblizona
(ok. 150 tys. rocznie), podobnie jak s$rednia wielko$s¢ budowanych mieszkan
(115 m* pu w Niemczech i ok. 105 m* w Polsce).

16 Statistisches Jahrbuch Deutschland 2013.

17 Statistisches Jahrbuch Deutschland 201 3.

18 Statistisches Jahrbuch Deutschland 201 3.

19 Statistisches Jahrbuch der Deutschen Demokratischen Republik (edycje dla odpowiednich
lat); Gorczyca (1991).

20 Statistisches Jahrbuch Deutschland 2013.

21 Statistisches Jahrbuch Deutschland 2013.

22 Statistisches Jahrbuch Deutschland (edycje dla odpowiednich lat); Gorczyca (2012).

23 Gorezyca (2012).
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Wydatki na mieszkanie stanowig u nas ok. 20% w budzetach gospodarstw
domowych i <25% w Niemczech. Pomoc mieszkaniowg otrzymuje >2% gospo-
darstw domowych w Niemczech, w Polsce ok. 6%. Jej $rednia wysokos¢ na
1 osobe wynosi (w przeliczeniu) ok. 80 PLN w Niemczech, a u nas 171 PLN*.

Przypomneg jeszcze, ze w 2010 r. PKB per capita wynosit w Polsce — wedlug
parytetu sily nabywczej — 19752 dolaréw, a w Niemczech — 37622%. Zatem,
porownujac oba kraje, dysparytety mieszkaniowy i ekonomiczny majg zblizony
poziom.

dr hab. Mirostaw Gorczyca — Warszawa

LITERATURA

Annual Bulletin of Housing and Building Statistics for Europe (edycje dla odpowiednich lat),
United Nations, New York.

Des demografische Defizit — die Fakten, die Folgen und Ursachen und die Politikimplikation,
(2013), ,,Infoschnelldienst” nr 19.

Gorczyca M. (1991), Problemy gospodarki mieszkaniowej Polski na tle wybranych krajow, ZBSE
GUS i PAN.

Gorcezyca M. (1996), Polski dysparytet mieszkaniowy na tle wybranych krajow, ZBSE GUS
i PAN.

Gorczyca M. (2008), Stan i perspektywy rozwoju mieszkalnictwa w Polsce — na tle wybranych
krajow, Wyzsza Szkota Informatyki i Zarzadzania w Rzeszowie, Rzeszé6w (materiaty powiela-
ne).

Gorczyca M. (2011), Pomoc mieszkaniowa w 2011 r., ,Informacje i Materiaty CZRSM RP”,
nr 12.

Gorcezyca M. (2012), Pomoc mieszkaniowa w Niemczech, ,,Wiadomosci Statystyczne”, nr 9.

Narodowy Spis Powszechny Ludnosci i Mieszkan 201 1. Mieszkania (2013), GUS.

Rocznik Statystyczny Rzeczypospolitej Polskiej 2011 (2011), GUS.

Rocznik Statystyczny Rzeczypospolitej Polskiej 2012 (2012), GUS.

Statistisches Jahrbuch Deutschland 2013 (2013), Statistisches Bundesamt, Wiesbaden.

Statistisches Jahrbuch Deutschland (edycje dla odpowiednich lat), Statistisches Bundesamt, Wies-
baden.

Statistisches Jahrbuch der Deutschen Demokratischen Republik 1989 (1989), Staatsverlag der
Deutschen Demokratischen Republik, Berlin.

Wedel E. (1989), Wohnungsraum der Haushalt 1987, ,,Wirtschaft und Statistik” nr 9.

Summary. The article presents the housing situation in Germany in years
2000—2011. Conditions for the development of housing, the situation in hous-
ing, resources and expenditure on housing are discussed. The author also pre-

24 Gorczyca (2011).
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sents a comparison of indicators characterizing the housing in Poland and Ger-

many.
Keyword: Germany, housing.

Pe3tome. B cmamve 6bL10 npedcmagnerno xcunuwHoe nonodcenue 6 I epmanuu
6 2000—2011 2e. Bwvinu oxapakmepuzo8ambl YCI08USL PA3GUMUSL  JHCUTLSL,

AHCUTUWHOCO Ccmpoumelbcmeda, quHabl U oI CUIUWHbIE YClo6Usd, A maKoce
pacxodbl HA JKICuve. Aemop npedcmaewz 6 cmamve conocmaejierHue

nokasamerneti, xapaxmepusyrowux scunve 8 Ionvwe u 6 I epmanuu.

KiroueBsle cioBa: ['epManus, xKuibe.
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INFORMACJE. PRZEGLADY. RECENZJE

Wydawnictwa GUS — styczen 2016 .

Ze styczniowej oferty wydawniczej GUS warto zwrdci¢ uwage na publikacje
cykliczne ,,Praca nierejestrowana w Polsce w 2014 r.” oraz ,,Ubdstwo w Pol-
sce w latach 2013 i 2014”.

3 Pierwsze z nich to wydawnictwo opracowane na
roTnm - g podstawie uogolnionych wynikow badania modu-
lowego ,Nietypowe formy zatrudnienia i praca
PRACA nierejestrowana’” przeprowadzonego w IV kwartale
N .\*;P-.“' = 2014 r. tacznie z Badaniem Aktywnosci Ekono-
e micznej Ludnoéci. Pozwolito ono na wyznaczenie
| ’ dolnej granicy szacunku pracy nierejestrowanej, co
- — oznacza, ze rzeczywista skala zjawiska przyjmuje

W POLSCE W 2014 R. ;. . . . . . .
warto$ci co najmniej takie, jakie podano w opra-

UNREGISTERED EMPLOYMENT . . .

W PoLaND SR cowaniu. Publikacje przygotowano w Departamen-
cie Badan Demograficznych i Rynku Pracy przy

wspotpracy z Osrodkiem Badania Aktywno$ci
Ekonomicznej Ludnosci w Gdansku oraz Centrum
Informatyki Statystycznej w Radomiu.

Opracowanie o charakterze analityczno-tabelarycznym zawiera opis koncepcji
badania i losowania proby, a takze wyjasnienie celow i definicji zastosowanych
w badaniu. W rozdziale analitycznym znalazly si¢ opinie na temat przyczyn
podejmowania pracy nierejestrowanej, skali pracy ,,na czarno”, charakterystyka
ostatnio wykonywanej pracy, a takze gospodarstw domowych korzystajacych
z pracy nierejestrowanej. W aneksie tabelarycznym czytelnicy znajdg informacje
o czestotliwosci wystepowania nietypowych form zatrudnienia z uwzglednie-
niem m.in. rodzaju umow oraz przyczyn wykonywania takiej pracy. Ponadto
szczegotowa charakterystyka oséb wykonujacych prace w ,,szarej strefie” obej-
muje cechy demograficzno-spoleczne (ple¢, wiek, wyksztatcenie), rodzaj oraz
okres trwania pracy.

Publikacj¢ wydano w formie tradycyjnej w wersji polsko-angielskiej, dostep-
na jest rowniez na stronie internetowej urzedu.
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Drugie wydawnictwo to kolejna edycja publi-
ot sy @ kacji charakteryzujacej zjawisko ubostwa, ktore
od ponad 20 lat stanowi przedmiot systematycz-
nych prac metodologicznych oraz badan i analiz
w polskiej statystyce publicznej. Ze wzgledu na
zasieg oraz spoleczno-ekonomiczne skutki ubo-
stwa, informacje na temat tego zjawiska ogrywaja
istotng role m.in. w procesie opracowywania,
wdrazania, monitorowania oraz oceny polityki spo-
UBGSTWO wpolsce  fecznej zarowno w skali kraju, jak i w kontekscie

w liach 201712014  europejskim. Opracowanie analityczne, wzbogaco-
ne o liczne wykresy, tablice oraz mapy, zostalo
przygotowane w Departamencie Badan Spotecz-

nych i Warunkéw Zycia GUS we wspotpracy z Urzedem Statystycznym w Lo-
dzi.

Publikacja zawiera najwazniejsze dane na temat zasiegu i spotecznego zrézni-
cowania ubdstwa w Polsce w latach 2013 i 2014. Opracowanie sklada si¢
z trzech rozdziatow.

W pierwszym skoncentrowano si¢ na omowieniu skali zjawiska ubostwa eko-
nomicznego na podstawie wynikéw badania budzetéw gospodarstw domowych,
najwigcej uwagi poswiecajac analizie warunkow zycia gospodarstw uznanych za
skrajnie ubogie. W czesci tabelarycznej tego rozdzialu zawarto dane o zasiggu
ubostwa z uwzglednieniem réznych granic ubostwa.

Rozdziat drugi zawiera podstawowe informacje dotyczace zasiegu sfery nie-
dostatku, szacowanej wedlug minimum socjalnego uznawanego za granice ,,mi-
nimalnie godziwego standardu zycia”, ponizej ktorej nastepuje deprywacja inte-
gracyjnych potrzeb cztowieka.

W rozdziale trzecim wykorzystano wyniki europejskiego badania dochodoéw
i warunkow zycia. Oméwiono w nim zasieg ubdstwa w Polsce w pordwnaniu
z innymi krajami Unii Europejskiej. Oprocz przedstawienia podstawowych
wskaznikéw monitorujacych realizacje celéw Strategii Europa 2020, w rozdziale
uwzgledniono takze informacje dotyczace m.in. poziomu i zrdéznicowania do-
chodoéw, zroznicowania spotecznego i trwatosci ubostwa dochodowego, co po-
zwala na peliejszg oceng zjawiska.

Opracowanie ukazato si¢ w polskiej wersji jezykowej, dostepne jest takze na
stronie internetowej GUS.

i)
=
=
5
=
i
7
-
&
=

W styczniu br. ukazaly si¢ réwniez: ,,Biuletyn Statystyczny Nr 12/2015”,
»Ceny robét budowlano-montazowych i obiektéw budowlanych — listopad
2015 r.”, ,,Ceny w gospodarce narodowej — grudzien 2015 r.”, ,,Dochody
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i warunki zycia ludnosci Polski (raport z badania EU-SILC 2014)”, ,,Infor-
macja o sytuacji spoteczno-gospodarczej kraju w 2015 r.”, ,,Poland Quar-
terly Statistics No. 3/2015”, ,,Produkcja wazniejszych wyrobow przemyslo-
wych w grudniu 2015 r.”, ,,Rocznik Statystyczny Wojewddztw 20157,
»UzZytkowanie gruntéow i powierzchnia zasiewow w 2015 r.” oraz ,,Wiado-
mosci Statystyczne Nr 1/2016”.

Oprac. Justyna Gustyn
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Informacja o sytuacji spoteczno-gospodarczej kraju
w 2015 .

W 2015 r. tempo wzrostu gospodarczego w Polsce bylo nieco szybsze niz
przed rokiem. Gtéwnym czynnikiem wzrostu byt popyt krajowy, w wickszym
stopniu konsumpcyjny niz inwestycyjny. Eksport netto, odmiennie niz przed
rokiem, pozytywnie oddziatywatl na wzrost PKB.

Wedhug wstepnego szacunku produkt krajowy brutto w 2015 r. zwigkszy? sie
realnie o 3,6% w skali roku (wobec wzrostu o 3,3% w 2014 r. oraz o 1,3%
w 2013 r.) (wykr. 1). Spozycie ogdlem bylo wyzsze niz przed rokiem o 3,2%,
w tym w sektorze gospodarstw domowych zwigkszyto si¢ o 3,1%. Akumulacja
brutto wzrosta o 4,2%, w tym naktady brutto na $rodki trwate zwigkszyly si¢
0 6,1% (wobec odpowiednio 12,6% oraz 9,8% w 2014 r.). Stopa inwestycji
w 2015 r. wyniosta 20,2% (wobec 19,6% w 2014 r.). Popyt krajowy byt o 3,4%
wyzszy niz przed rokiem (kiedy zwigkszyt si¢ o 4,9%). Warto$¢ dodana brutto
w gospodarce narodowej wzrosta w tempie zblizonym do notowanego rok wczes-
niej (3,4% wobec 3,3%), szybszym niz w latach 2012 i 2013. W przemysle
warto$§¢ dodana brutto zwigkszyla sie o 5,4%, w budownictwie o 4,4%,
a w transporcie i gospodarce magazynowej oraz handlu; naprawie pojazdow
samochodowych wzrosta odpowiednio o 3,1% i 0 0,7%.

Wykr. 1 PKB, SPOZYCIE INDYWIDUALNE | NAKLADY BRUTTO
NA SRODKI TRWALE (rok poprzedni=100)
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Na rynku pracy utrzymata si¢ zapoczatkowana w 2014 r. stopniowa poprawa
trudnej sytuacji. Wedtug szacunkowych danych liczba pracujacych w gospodar-
ce narodowej w koncu 2015 r. byla o ok. 2% wyzsza niz przed rokiem. Dynami-
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ka przecietnego zatrudnienia w sektorze przedsigbiorstw sukcesywnie umacniata
si¢ w kolejnych miesiagcach i w rezultacie w calym roku zanotowano wzrost
0 1,3% (przed rokiem o 0,6%) (wykr. 2). Wedlug wynikéw badania popytu na
prace w okresie trzech kwartatow 2015 r. utworzono wigcej nowych miejsc
pracy niz w analogicznym okresie 2014 r.; rownocze$nie mniej miejsc pracy
zlikwidowano. Naptyw do bezrobocia w 2015 r. byt mniejszy niz w roku po-
przednim; zmniejszyla si¢ rowniez liczba skreslen z ewidencji bezrobotnych.
Stopa bezrobocia, we wszystkich miesigcach nizsza niz przed rokiem, od sierp-
nia ksztattowata si¢ na poziomie jednocyfrowym. W koncu grudnia 2015 r. wy-
niosta 9,8% (wobec 11,4% przed rokiem) (wykr. 3).

Wykr. 2 PRZECIETNE ZATRUDNIENIE W SEKTORZE PRZEDSIEBIORSTW
(analogiczny okres roku poprzedniego=100)
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Przecietne miesieczne wynagrodzenia nominalne brutto w sektorze przedsig-
biorstw rosty w stabilnym tempie (3,5%), nieco wolniejszym niz w 2014 r. Przy
spadku cen konsumpcyjnych, sita nabywcza ptac zwickszyla sie o 4,5%, tj.
w najwigkszej skali od 2008 r. Obserwowano dalszy wzrost przecigtnych nomi-
nalnych i realnych emerytur i rent brutto, przy czym w systemie pracowniczym
byt on nieco wolniejszy niz rok wczesniej, a rolnikow indywidualnych — szybszy.

Ceny towarow i ustug konsumpcyjnych w 2015 r. byly o 0,9% nizsze niz
przed rokiem (w 2014 r. nie ulegly zmianie), ale w kolejnych miesigcach obser-
wowano stopniowe ostabienie skali spadku (wykr. 4). Nizsze w skali roku byty
ceny towaré6w konsumpcyjnych, natomiast wzrosty ceny ustug. W wiekszym
stopniu niz w 2014 r. obnizyly si¢ ceny towardw 1 ustug w zakresie transportu
oraz zywnoS$ci i napojow bezalkoholowych. Wolniej rosty m.in. ceny towarow
1 ushug zwigzanych z mieszkaniem, znacznie szybciej natomiast — ceny w za-
kresie tacznosci i zdrowia. W trzecim z kolei roku obnizyly si¢ ceny producen-
tow, przy czym w przemys$le spadek poglebit si¢, a w budownictwie zwolnit.

Wykr. 4 WSKAZNIKI CEN

(analogiczny okres roku poprzedniego=100)
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Produkcja sprzedana przemyshu ogoétem, wedlug wstepnych szacunkow,
w 2015 r. byla o 4,8% wyzsza niz przed rokiem (wobec wzrostu o 4,1%
w 2014 r.) (wykr. 5). Umocnit si¢ wzrost produkcji w przedsigbiorstwach o licz-
bie pracujacych powyzej 9 0osob — do 4,9%. Szybciej niz przed rokiem rosta
produkcja w przetworstwie przemystowym oraz w dostawie wody; gospodaro-
waniu $ciekami i odpadami; rekultywacji. Po spadku w 2014 r., zwiekszyta si¢
sprzedaz w gornictwie 1 wydobywaniu. W wigkszosci gtdownych grupowan
przemystowych (z wyjatkiem dobr zwigzanych z energia) produkcja byta wyz-
sza niz przed rokiem, w tym najwyzszg dynamike obserwowano w zakresie dobr
inwestycyjnych oraz konsumpcyjnych trwatych. W grudniu 2015 r. produkcja
sprzedana przemyshu zwigkszyla si¢ w skali roku o 6,7%, a po wyeliminowaniu
czynnikow sezonowych — o 4,0%.
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Wykr. 5 PRODUKCJA SPRZEDANA PRZEMYSLU (ceny state)
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Szacuje si¢, ze produkcja budowlano-montazowa ogdétem w 2015 r. byla
o ok. 3,0% wyzsza niz przed rokiem (wobec wzrostu o 5,9% w 2014 r.) (wykr. 6).
W jednostkach o liczbie pracujacych powyzej 9 0soéb tempo wzrostu wyniosto
2,8%. Zwigkszyta si¢ produkcja we wszystkich dziatach budownictwa, najbar-
dziej w budowie obiektéw inzynierii ladowej i wodnej. Wyzsza niz przed ro-
kiem byla sprzedaz robot remontowych, przy spadku inwestycyjnych. W grud-
niu 2015 r. produkcja budowlano-montazowa nieznacznie obnizyla si¢ w skali
roku (o 0,3%, po wzroscie o 5,0% przed rokiem). Po wyeliminowaniu wptywu
czynnikéw sezonowych spadek wyniost 2,0%.

Wykr. 6 PRODUKCJA BUDOWLANO-MONTAZOWA (ceny state)
przecietna miesieczna 2010=100
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Sprzedaz detaliczna, wedlug wstepnych szacunkéw, w 2015 r. byla wyzsza
niz przed rokiem o 3,3% (wobec wzrostu o 3,9% w 2014 r.). W przedsigbior-
stwach o liczbie pracujacych powyzej 9 osob sprzedaz zwigkszyta si¢ o 3,7%.
W grudniu 2015 r. tempo wzrostu sprzedazy detalicznej przyspieszyto do 7,0%.

Badanie koniunktury gospodarczej zrealizowane w styczniu br. wskazuje na
poprawe ocen w podstawowych obszarach dziatalnosci. W przetworstwie prze-
mystowym og6lny klimat koniunktury w styczniu br. oceniany jest nieznacznie
pozytywnie. Optymistyczne (wobec negatywnych w poprzednich miesigcach) sg
przewidywania w zakresie portfela zamoéwien oraz produkcji, przy pogorszeniu
niekorzystnych ocen biezacej sytuacji w tych obszarach. Utrzymuja si¢ nega-
tywne wskazania dotyczace biezacej sytuacji finansowej, przy nieco mniej
pesymistycznych prognozach w tym zakresie. Podmioty budowlane oceniaja
koniunkture nieznacznie mniej negatywnie niz przed miesigcem. Poprawity si¢
pesymistyczne prognozy w zakresie portfela zamowien, produkcji i sytuacji
finansowej, przy gorszych ocenach biezacych w tych obszarach. Nieznacznie
lepsze niz przed miesiagcem sg oceny koniunktury w handlu detalicznym. Wska-
zania dotyczace biezacej sprzedazy sa optymistyczne (wobec niekorzystnych
w grudniu ub. roku), a w zakresie obecnej sytuacji finansowej — mniej pesymi-
styczne. Pogorszyly sie negatywne prognozy w tych obszarach. Nastroje konsu-
mentow w 2015 r. byly mniej pesymistyczne niz w szesciu poprzednich latach.
W styczniu br. wskaznik ufnosci konsumenckiej (zaréwno biezacy, jak i wy-
przedzajacy) byt mniej negatywny niz w poprzednim miesiagcu. Poprawily sie
m.in. pesymistyczne oczekiwania konsumentéw w odniesieniu do zmian ogdlnej
sytuacji ekonomicznej kraju. Nieznacznie pozytywne (po niekorzystnych
w grudniu 2015 r.) s3 przewidywania dotyczace przyszltej sytuacji finansowej
gospodarstw domowych. Poprawity si¢ oczekiwania konsumentéw w zakresie
zmian poziomu bezrobocia.

Globalna produkcja rolnicza w 2015 r., wedlug wstgpnych szacunkow,
zmnigjszylta si¢ w porownaniu z 2014 r. o 4,2%. Wplynal na to duzy spadek
produkcji roslinnej (o 11,2%), przy wzroscie produkcji zwierzecej (o 3,1%)
(wykr. 7). Badanie przeprowadzone na poczatku grudnia 2015 r. wskazuje na
poglebienie spadku poglowia trzody chlewnej (do 6,0% w skali roku, wobec
0,7% w czerwcu 2015 r.), obserwowanego we wszystkich grupach wiekowo-
-uzytkowych. Poglowie bydla w grudniu 2015 r. bylo o 1,8% wigksze niz przed
rokiem, na co wptynatl wzrost liczebnosci cielagt i mtodego bydta. Na rynku rol-
nym w 2015 r., przy zmniejszonym skupie, ceny wickszosci produktow roslin-
nych (z wyjatkiem cen skupu ziemniakow) ksztaltowaly si¢ ponizej poziomu
sprzed roku. Obnizyly si¢ takze ceny wigkszosci produktéw pochodzenia zwie-
rzgcego (z wyjatkiem cen zywca wotowego), przy wzroscie ich podazy. W wy-
niku glebszego spadku cen produktow rolnych sprzedawanych przez rolnikow
niz cen towardw i ustug nabywanych przez nich na cele biezacej produkcji rol-
niczej 1 na cele inwestycyjne, wskaznik ,,nozyc cen”, w czwartym z kolei roku,
ksztattowatl si¢ na niekorzystnym poziomie (97,5 wobec 95,1 w 2014 r.).

W obrotach towarowych handlu zagranicznego (wyrazonych w zlotych)
w okresie styczen—Ilistopad 2015 r. obserwowano szybszy wzrost eksportu
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w skali roku niz importu (wykr. 8). Po raz pierwszy od wielu lat wymiana za-
mkneta si¢ dodatnim saldem. Wzrosta warto$¢ obrotow z krajami rozwinigtymi
(w tym z krajami UE) oraz z krajami rozwijajacymi si¢. Znacznie zmniejszyla
si¢ natomiast wymiana z krajami Europy Srodkowo-Wschodniej. Eksport i im-
port ogétem w cenach statych w okresie styczen—pazdziernik 2015 r. byly wyz-
sze niz rok wczesniej; mniej korzystnie ksztattowat si¢ wskaznik terms of trade
(100,5 wobec 103,6).

Wykr. 7 DYNAMIKA GLOBALNEJ PRODUKCJI ROLNICZEJ
(rok poprzedni=100)
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Profesor Zbigniew Strzelecki
— znakomity popularyzator i oddany partner statystyki

14 stycznia 2016 r. na Cmentarzu Wojskowym na Powazkach w Warszawie
pozegnaliSmy Pana Profesora Zbigniewa Strzeleckiego, znakomitego badacza,
kolege i popularyzatora statystyki publicznej. Wyrdzniat si¢ niezwyklymi wa-
lorami swojej postawy zyciowej i zawodowej, wspanialymi przymiotami oso-
bowosci, dbaloscig o wlasciwe relacje miedzyludzkie i dobro spoteczne. Tym
samym zajmowal szczegdlne miejsce i odgrywat nieoceniong role w zyciu
naszej spotecznosci.

Jako pracownik nauki i nauczyciel akademicki byt zawsze tworczo zaanga-
zowany, pioniersko kreatywny i z po§wieceniem realizowat wszystkie zadania.
Rozlegle zainteresowania naukowe, nacechowane spoleczna wrazliwoscia,
uczynity Profesora niekwestionowanym autorytetem badawczym w zakresie
problematyki ludnos$ciowej, polityki spotecznej i regionalnej, gospodarki prze-
strzennej 1 samorzadno$ci czy metodologii badan naukowych. Temu autoryteto-
wi sprzyjata takze Jego niezwykle intensywna aktywno$¢ zawodowa, ktora prze-
jawiala si¢ w podejmowaniu wielu wyzwan, nowatorskich przedsiewzig¢ oraz
w dhugiej liscie pelnionych funkcji: sekretarza stanu, dyrektora, eksperta, a takze
zajmowanych stanowisk naukowych. Umiejetnos¢ wspotdziatania z ekspertami
i badaczami réznych $rodowisk naukowych oraz znakomita organizacja pracy
zespotowej gwarantowaly sukces wszystkim podejmowanym przez Profesora
przedsigwzigciom i projektom.

Swoja wiedza naukowg i do$§wiadczeniem badawczym chetnie wspomagat
statystyke publiczng. Od lat wspolpracowat z licznym gronem kolegow statysty-
koéw, a najbardziej tworczo i praktycznie z Gtéwnym Urzedem Statystycznym.
Jego obecnos¢ w roznych zespotach merytorycznych byla bardzo pomocna
w naszych dzialaniach i przyshuzyta si¢ rozwojowi polskiej statystyki publiczne;j.
Od ponad 15 lat bardzo aktywnie dziatalt w Radzie Statystyki na rzecz budowa-
nia dobrego wizerunku statystyki, doskonalenia metodologii i jakosci badan oraz
dostosowania ich do potrzeb uzytkownikow, zwlaszcza na poziomie regional-
nym. W tym zakresie pracowaliS§my razem niemal do ostatniej chwili, a dalsze
zadania czekaty na realizacj¢ w najblizszym czasie.

Niestety, los chciat inaczej, straciliSmy nie tylko znakomitego naukowca,
badacza i1 popularyzatora statystyki, ale przede wszystkim wspaniatego czlowie-
ka, kolege i przyjaciela. To byt dla nas bardzo smutny dzien, a przedwczesna
$mier¢ Profesora byla niezwykle przygnegbiajaca dla wszystkich, ktorzy Go znali
i wspolpracowali z Nim.

W ciagu kilkunastu ostatnich lat zwigzek Profesora z Gléwnym Urzedem
Statystycznym miat takze wymiar instytucjonalny, gdyz jako przewodniczacy
Rzadowej Rady Ludnosciowej wspotpracowat ze statystyka nie tylko meryto-
rycznie, ale takze organizacyjnie. To za kadencji Pana Profesora Rzagdowa Rada
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Ludno$ciowa przezywata wspanialy i spotecznie szczego6lnie warto§ciowy okres
aktywnosci. Wiele Jego inicjatyw i dziatan przyczynito si¢ do upowszechnienia
wiedzy o aktualnych problemach spotecznych i demograficznych naszego kraju,
wyzwalajac zainteresowanie oraz praktyczne dziatania gremiow decyzyjnych.
Szczegblng role w tym wzgledzie odegraly dwa kongresy demograficzne, zaini-
cjowane i zorganizowane pod kierownictwem Profesora. Tej popularyzacji wie-
dzy o sytuacji ludno$ciowej sprzyjaty takze coroczne ogélnopolskie konferencje
naukowe o tematyce spolecznej i demograficznej'. Niezwykle cenna byta takze
inicjatywa opracowania kompleksowych zatozen polityki ludnosciowej w Pol-
sce. Po kilku latach pracy zespotowej inicjatywa ta zakonczyta si¢ powodze-
niem, czego kolejnym efektem byto przygotowanie rekomendacji do praktycz-
nego dziatania rzadu oraz innych instytucji odpowiedzialnych i wspomagajacych
rozwoj demograficzny kraju, a takze poprawe warunkow zycia ludnosci’.

Wielce szanowny Panie Profesorze, Twoja aktywnos¢, determinacja i pasja,
z jaka realizowates misj¢ Rzadowej Rady Ludnosciowej byla godna podziwu
i szacunku.

Te wlasnie cechy byly wizytowka dzialania Profesora we wszystkich instytu-
cjach, a byto ich bardzo duzo, poczynajac od Szkoty Gléwnej Handlowe;j, ktorej
byt wierny przez cate zycie zawodowe. Ogromnie duzo czasu i zaangazowania
poswigecil takze aktywno$ci w instytucjach centralnych i regionalnych urzgdach
administracji publicznej. Jego zaangazowana i tworcza praca w Rzadowym Cen-
trum Studiéw Strategicznych zaowocowata wieloma pionierskimi inicjatywami.
To wlasnie za Jego sprawa w tej instytucji powotano Miedzyresortowy Zespot
do Prognozowania Popytu na Prace, jako organ pomocniczy Rady Ministrow.
Celem prac Zespotu byto opracowanie metod i procedur prognozowania popytu
na prac¢ przy uwzglednieniu struktury kwalifikacyjnej w ujeciu przestrzennym.
Byla to pierwsza w Polsce praca zespotowa, ktéra pod Jego kierunkiem dopro-
wadzita do wypracowania metodologii wraz z algorytmami tworzenia i weryfi-
kacji prognoz oraz narz¢dziami informatycznymi gotowymi do praktycznego
zastosowania’.

Bardzo wazne miejsce w zyciu zawodowym Profesora zajmowala Jego ak-
tywno$¢ w Mazowieckim Biurze Planowania Regionalnego, gdzie jako dyrektor
inicjowat wiele prac badawczych i nowatorskich projektow. Biuro wykonywato
wiele zadan dotyczacych polityki regionalnej i zagospodarowania przestrzenne-

! Juz po II Kongresie Demograficznym (2012) Profesor byt inicjatorem i przewodniczyt konfe-
rencji poswigconej przemianom ludno$ciowym w Polsce i ich wptywowi na przyszto§¢ demogra-
ficzng kraju (2014) oraz dwoch konferencji, ktorych przedmiotem byta zachorowalno$¢ i umieral-
no$¢ na nowotwory (2013) oraz choroby uktadu krazenia (2015).

2 Sytuacja demograficzna Polski i zatozenia polityki ludnosciowej, Raport 2004, Rzadowa Rada
Ludnosciowa, Warszawa 2006; Rekomendacje Rzgdowej Rady Ludnosciowej w zakresie polityki
ludnosciowej Polski, Rzadowa Rada Ludno$ciowa, Warszawa 2014.

3 Rynek pracy i popyt na prace w modelach gospodarki narodowej, ,,Studia i Materiaty”, Rza-
dowe Centrum Studiow Strategicznych, Miedzyresortowy Zespoét do Prognozowania Popytu na
Prace, tom I, Warszawa, grudzien 1999.
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go oraz opracowalo szereg znakomitych dokumentow strategicznych i plani-
stycznych. To tutaj po raz pierwszy w Polsce zastosowano zintegrowane podej-
Scie do planowania przestrzennego oraz programowania regionalnego, ujeto je
w jeden spojny proces. W ciggu kilkunastu lat preznej dziatalnosci przygotowa-
no tu i zaktualizowano najwazniejsze dokumenty strategiczne i planistyczne dla
rozwoju wojewddztwa mazowieckiego, takie jak: Strategia Rozwoju Wojewodz-
twa Mazowieckiego do 2030 roku, Plan Zagospodarowania Przestrzennego
Wojewoddztwa Mazowieckiego, Wojewddzki Program Opieki nad Zabytkami na
lata 2012—2015, Kontrakt Terytorialny dla Wojewodztwa Mazowieckiego, Stra-
tegia Rozwoju Makroregionu Polski Centralnej i szereg innych materialow
wdrozeniowych, analitycznych i programowych®,

Szczegodlne znaczenie praktyczne dla prac Biura, w tym opracowania odno-
wionej strategii rozwoju woj. mazowieckiego, podnoszenia kompetencji jego
pracownikéw oraz integracji Srodowiska badawczego wokot myslenia strate-
gicznego na uzytek budowania wizji rozwoju regionu mazowieckiego miat pro-
jekt badawczy pt. ,,Trendy rozwojowe Mazowsza”. To dlugofalowy i przetomo-
wy w skali kraju dokument, ktorego efektem byta kompleksowa diagnoza sytua-
cji spoteczno-gospodarczej woj. mazowieckiego oraz liczne dokumenty strate-
giczne ukazujgce priorytetowe kierunki jego rozwoju’.

Swoja aktywnos$¢ zawodowg Profesor poswigcit takze Polskiej Akademii
Nauk jako cztonek wielu komitetow naukowych, poczynajac od Komitetu Nauk
Demograficznych, Komitetu Przestrzennego Zagospodarowania Kraju i —
W sposob szczegoblnie zaangazowany — Komitetu ,,Polska 2000 plus”, w ktorym
od 2002 r. byt wiceprzewodniczacym.

Profesor byt takze cztonkiem rad naukowych wielu instytutow, wsrod ktorych
w szczegblnoscei nalezy podkreslic aktywny udziat w pracach Rady Naukowej
oraz wieloletnig i owocng wspdtprace z Instytutem Pracy i Spraw Socjalnych.
Przy silnym wsparciu i zaangazowaniu Profesora Instytut zyskal mozliwosc¢
realizacji zadania pt. ,,Opracowanie zintegrowanego systemu prognostyczno-
-informacyjnego umozliwiajacego prognozowanie zatrudnienia”, w ramach pro-
jektu pt. ,,Analiza proceso6w zachodzacych na polskim rynku pracy i w obszarze
integracji spolecznej w kontekscie prowadzonej polityki gospodarczej” finanso-
wanego przez Uni¢ Europejska w ramach Europejskiego Funduszu Spoteczne-
go®. Byla to praktyczna kontynuacja osiagnie¢ merytorycznych Zespotu do
Spraw Prognozowania Popytu na Prace, dzialajacego wczes$niej w Rzadowym
Centrum Studioéw Strategicznych.

415 lat Mazowieckiego Biura Planowania Regionalnego w Warszawie. DoSwiadczenia i per-
spektywy, Warszawa 2015, s. 3.

5 Trendy Rozwojowe Mazowsza. Diagnoza, red. naukowa Zbigniew Strzelecki, Mazowieckie
Biuro Planowania Regionalnego, Warszawa 2013.

6 Efektem tego projektu bylo 8 raportow problemowych oraz jeden syntetyczny: Prognozy za-
trudnienia w Polsce do 2020 roku. Syntetyczne wyniki i wnioski, red. naukowa E. Kwiatkowski,
B. Suchecki, opracowanie A. Gajdos, P. Wlodarczyk, Instytut Pracy i Spraw Socjalnych, Warsza-
wa 2014.
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Za ten ogromny dorobek Profesor zostal uhonorowany wieloma wysokimi
odznaczeniami panstwowymi, naukowymi i resortowymi, w tym Krzyzem Ka-
walerskim Orderu Odrodzenia Polski, Medalem Polskiej Akademii Nauk za
szczegolne zashugi dla rozwoju nauki polskiej, medalem ,,Pro Masovia” za za-
stugi dla woj. mazowieckiego oraz — co najwazniejsze — wyrazami szacunku,
uznania i wdzigcznos$ci szerokiego grona wspotpracownikow i kolegow.

Warto podkresli¢, ze to uznanie i szacunek wynikaty z bardzo pozytywnego
oddziatywania Profesora na wspolpracownikoéw i szersze otoczenie spoteczne.
W trakcie wieloletniej wspotpracy wiele 0sob dos§wiadczylo przyjaznych relacji
z Profesorem, wsrdd nich jestem réwniez ja. Minely bowiem cztery dekady od
momentu naszego pierwszego spotkania i od tamtej pory byliSmy w bardzo bli-
skich relacjach zawodowych, kolezenskich i przyjacielskich. To wspdlne do-
swiadczenia dydaktyczne i1 projekty badawcze, a takze dziatania na rzecz prak-
tyki i praca w stuzbie publicznej ksztaltowaty oblicze naszych kontaktow. Wie-
dzialem, ze zawsze moge liczy¢ na Profesora, ze w potrzebie nigdy nie odmowi
mi swojego wsparcia organizacyjnego, merytorycznego czy po prostu przyja-
cielskiej rady. Takie relacje oraz dobry przyktad dodawaty mi sil i pewnosci
w dziataniu. W wielu sprawach Profesor byt dla mnie podpora w pokonywaniu
trudnosci i rozwigzywaniu problemow. Byl po prostu Wspaniatym Przyjacielem.

Ale grono przyjaciél Profesora bylo i jest znacznie szersze. Od wielu lat
trzymato si¢ razem w dobrych i trudnych chwilach i zawsze z troska myslato
0 otaczajacej nas rzeczywistosci i potrzebie wlgczenia si¢ do budowy lepszego
$wiata 1 pomocy potrzebujacym. Wszyscy przyjaciele Profesora majg ogromna
satysfakcje, ze dane im bylo zetkna¢ si¢ i wspotpracowac z cztowiekiem o tak
rozleglej wiedzy, pelnym zaangazowania, inicjatywy i stalej gotowos$ci do mie-
rzenia si¢ z wszelkimi przeciwno$ciami. Ale przede wszystkim z cztowiekiem
nieztomnym, uczciwym i sprawiedliwym, ktoérego postawa przepelniona byta
zyczliwoscia, szacunkiem, troska i otwarto$cig na problemy innych. Zapamieta-
my Cig jako Dobrego Kolege i Wspanialego Przyjaciela.

Profesor zapisat si¢ takze w pamieci statystykow jako znakomity organizator,
oddany partner statystyki i $wietny jej popularyzator, stuzacy jej swoja wiedza
i dos$wiadczeniem. Twoje odejscie to niepowetowana strata dla wszystkich, kto-
rzy Cig¢ znali i z Tobg wspolpracowali.

Pozegnalismy Wybitnego Naukowca, Znakomitego Praktyka i Sympatyka
Statystyki.

Pozegnalismy Prawego Czlowieka niezawodnie zyczliwego i stuzacego po-
moca.

Pozegnalismy Cztowieka oddanego bez reszty swojej rodzinie i przyjaciotom.

Pozegnalismy Cztowieka, ktory pozostanie w naszej pamigci 1 w naszych ser-
cach.

Janusz WitkowskKi
Prezes GUS
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Do Autorow

Szanowni Panstwo!

o W ,Wiadomosciach Statystycznych” publikowane sa artykuty o charakterze nauko-
wym pos$wigcone teorii 1 praktyce statystycznej, prezentujace wyniki oryginalnych
badan teoretycznych lub analitycznych wykorzystujacych metody statystyki matema-
tycznej, opisowej lub ekonometrii. W miesigczniku zamieszczane sg rowniez artykuly
przegladowe, popularnonaukowe, recenzje publikacji naukowych oraz inne opraco-
wania informacyjne. Prezentowany w artykule naukowym problem badawczy powi-
nien by¢ jednoznacznie zdefiniowany oraz istotny dla oceny zjawisk spotecznych lub
gospodarczych. Wyniki studiow przeprowadzanych w artykutach winny oddziatywac
na rozw0j mysli statystycznej oraz edukacji, wnoszac oryginalny wktad do tej dzie-
dziny.

Czasopismo publikuje takze artykuly i opracowania prezentujace informacje o te-
orii 1 praktyce statystycznej, jak rowniez o problemach edukacji statystycznej. Doty-
czg one: programéw badan statystycznych statystyki publicznej, systemu zbierania
i udostgpniania informacji statystycznych, zastosowan informatyki w statystyce, in-
formacji o konferencjach naukowych, dziatalnosci organow doradczych prezesa GUS
oraz edukacji statystyczne;j.

o Artykuty kierowane do opublikowania w ,,Wiadomosciach Statystycznych” powinny
zawiera¢ precyzyjny opis badanych zjawisk i stosowanych metod oraz autorskie
wnioski i sugestie dotyczace rozwoju badan i analiz statystycznych. Autorzy winni
wyraznie okresli¢ cel artykulu oraz jasno przedstawi¢ uzyskane wyniki przeprowa-
dzonej analizy. W przypadku prezentacji badan prowadzonych przez Autoréw nalezy
opisa¢ zastosowang w nich metodg. Przy prezentacji nowatorskich metod analizy po-
zadane jest podanie przyktadu pokazujacego ich zastosowanie w praktyce statystycz-
nej.

o Artykuly zamieszczane w ,,Wiadomos$ciach Statystycznych” powinny wyraza¢ opinie
wlasne Autoréw. Autorzy ponosza odpowiedzialno$¢ za tresci prezentowane w arty-
kulach. W razie zglaszania przez czytelnikéw zastrzezen odnoszacych si¢ do tych tre-
$ci, Autorzy sa zobligowani do udzielenia odpowiedzi na tamach miesigcznika.

e Po wstepnej ocenie przez Redakcje ,,Wiadomosci Statystycznych” tematyki artykutu
pod wzgledem zgodnosci z profilem czasopisma, artykuly majace charakter naukowy
przekazywane s3 do oceny osobom specjalizujacym si¢ w poszczeg6élnych dziedzi-
nach, ktore kierujg si¢ kryterium oryginalno$ci i jako$ci opracowania, w tym tresci
i formy, a takze potencjalnego zainteresowania czytelnikow.

o Autorzy artykulow, ktore otrzymaty pozytywne recenzje, wprowadzaja zasugerowane
przez recenzentéw poprawki i dostarczaja Redakcji zaktualizowang wersje opracowa-
nia. Autorzy poswiadczajg w przystanym pi$mie uwzglednienie wszystkich poprawek.
Jesli zaistnieje roznica zdan co do zasadnosci proponowanych zmian, nalezy wyjasnic,
ktére poprawki zostaty uwzglednione, a w przypadku ich nieuwzglednienia przedsta-
wi¢ motywy swojego stanowiska.
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e Kontroli poprawnos$ci stosowanych przez Autoréw metod statystycznych dokonuja
redaktorzy statystyczni.

e Decyzje o publikacji artykutu podejmuje Kolegium Redakcyjne ,,Wiadomosci Staty-
stycznych”. Podstawg tej decyzji jest wynik dyskusji dotyczacej zgloszonego artyku-
hu, w ktérej uwzgledniane sa opinie przedstawione w recenzjach wraz z rekomendacja
ich opublikowania.

e Redakcja ,,WiadomoS$ci Statystycznych” przestrzega zasady nietolerowania przeja-
wow nierzetelnosci naukowej autoréw artykulow polegajacej na:

O nieujawnianiu wspétautorow, mimo ze wniesli oni istotny wktad w powstanie arty-
kutu, okre§lanemu w jezyku angielskim terminem ,,ghostwriting”;

0 podawaniu jako wspotautorow osob o znikomym udziale lub niebiorgcych udziatu
w opracowaniu artykutu, okreslanemu w jezyku angielskim terminem ,,guest au-
thorship”.

Stwierdzone przypadki nierzetelnosci naukowej w tym zakresie moga by¢ ujawniane.
W celu przeciwdziatania zjawiskom ,,ghostwriting” i ,,guest authorship” nalezy dotaczy¢
do przestanego artykulu o§wiadczenie, ktdrego wzor zamieszczono na stronie interneto-
wej czasopisma (link do zatacznika znajduje sie¢ w zaktadce ,,Do Autorow”).

Gloéwna odpowiedzialno$¢ za rzetelno$¢ przekazanych informacji, facznie z informa-
cja na temat wkladu poszczegdlnych wspotautorow w powstanie artykutu, ponosi zgla-
szajacy artykut.

Redakcja zastrzega sobie prawo dokonywania w artykulach zmian tytuléw, skré-
téw i przeredagowania tekstu i tablic bez naruszenia zasadniczej mysli Autora.

Informacje dotyczace przesylania artykuléw do ,,Wiadomosci Statystycznych”

o Artykuty nalezy dostarcza¢ poczta elektroniczng na adres:

a.swiderska@stat.gov.pl lub e.grabowska@stat.gov.pl

Redakcja ,,WiadomoS$ci Statystyczne”
Gléwny Urzad Statystyczny
al. Niepodleglos$ci 208, 00-925 Warszawa

o Konieczne jest dotaczenie do artykutu skroconej informacji (streszczenia) o jego tresci
(ok. 10 wierszy) w jezyku polskim i, jezeli jest to mozliwe, takze w jezykach angiel-
skim i rosyjskim. Streszczenie powinno by¢ utrzymane w formie bezosobowej i za-
wieraé: ogolny opis przedmiotu artykutu, okreslenie celu badania, przyjeta metodolo-
gie badania oraz wazniejsze wnioski.

e Prosimy réwniez o podawanie stow kluczowych, w jezyku polskim i angielskim,
przyblizajacych zagadnienia w artykule.

e Redakcja rozpoczyna postepowanie kwalifikujace artykut do opublikowania po spet-
nieniu warunku przestania przez Autora o$wiadczenia.

e Pytania dotyczace przestanego artykutu, co do jego aktualnego statusu itp., nalezy kie-

rowa¢ do redakcji na adres: a.swiderska@stat.gov.pl lub e.grabowska@stat.gov.pl
lub tel. 22 608-32-25.
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Wymogi czasopisma dotyczace przygotowania artykulu

Artykul powinien mie¢ optymalna obj¢tos¢ (tacznie z wykresami, tablicami i literatu-

rg) 10—20 stron przygotowanych zgodnie z ponizszymi wytycznymi:

1
2

NN bW

.

10.
11.

12.
13.
14.

15.

16
17

. Edytor tekstu — Microsoft Word, format *.doc lub *.docx.

. Czcionka:

0 autor — Arial, wersalik, wyréwnanie do lewej, 12 pkt.,

tytut opracowania — Arial, wysrodkowany, 16 pkt.,

tytuty rozdziatéw i podrozdziatéw — Times New Roman, wysrodkowany, kursy-

wa, 14 pkt.,

0 tekst glowny — Times New Roman, normalny, wyjustowany, 12 pkt.,
0 przypisy — Times New Roman, 10 pkt.

. Marginesy przy formacie strony A4 — 2,5 cm z kazdej strony.

. Odstep migdzy wierszami pottorej linii oraz interlinia przed tytulami rozdziatow.

. Pierwszy wiersz akapitu wciety o 0,4 cm, enter na koncu akapitu.

. Wyszczegolnianie rozmaitych kategorii nalezy zacza¢ od kropek, a numerowanie od
cyfr arabskich.

. Strony powinny by¢ ponumerowane automatycznie.

. Wykresy powinny by¢ zataczone w osobnym pliku w oryginalnej formie (Excel lub
Corel), tak aby mozna bylo je modyfikowa¢ przy opracowaniu edytorskim tekstu.
W tekscie nalezy zaznaczy¢ miejsce ich wlaczenia. Nalezy takze przekaza¢ dane, na
podstawie ktorych powstaty wykresy.

. Tablice nalezy zamieszcza¢ w tekscie, zgodnie z trescig artykulu. W tablicach nie

nalezy stosowac¢ rastrow, cieniowania, pogrubiania czy tez podwojnych linii itp.

Pod wykresami i tablicami nalezy poda¢ informacje dotyczace zrodta opracowania.

Oznaczenia literowe nalezy wyrdznia¢ nastgpujaco: macierze — wersalik, proste,

pogrubione (np. P, Nj); wektory — mate litery, kursywa, pogrubione (np. w, x;);

pozostale zmienne — male litery, kursywa, bez pogrubienia (np. w, x;).

Stosowane sa skroty: tablica — tabl., wykres — wykr.

Przypisy do tekstu nalezy umieszczac na dole strony.

Przytaczane w tresci artykulu pozycje literatury przedmiotu nalezy zamieszczal

podajac nazwisko autora i rok wydania publikacji wedtug wzoru: (Kowalski, 2002).

Z kolei przytaczane z podaniem stron pozycje literatury przedmiotu nalezy zamiesz-

cza¢ w przypisie dolnym wedtug wzoru: Kowalski (2002), s. 50—58.

Wykaz literatury nalezy zamieszczac¢ na koncu opracowania wedlug porzadku alfa-

betycznego wedhug wzoru: Kowalski J. (2002), Tytul publikacji, Wydawnictwo X,

Warszawa, s. 15—26. Kazda pozycja literatury wymieniona w wykazie powinna by¢

zakonczona kropka.

. W wykazie literatury nalezy zamie$ci¢ wylacznie pozycje przytoczone w artykule.

. Opracowanie przygotowane w sposob niezgodny z powyzszymi wskazoéwkami be-
dzie odestane z prosba o dostosowanie jego formy do wymagan redakc;ji.

(0}
(0}
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Sprostowanie do numeru 1/2016 ,,Wiadomosci Statystycznych”

W numerze 1/2016 ,,WS” na stronie redakcyjnej podano w sktadzie Rady Nau-
kowej ,,dr hab. Wlodzimierz Okrasa”, a powinno by¢ ,,prof. dr hab. Wtodzimierz
Okrasa”.

Redakcja przeprasza Pana Profesora Wtodzimierza Okrasg i Czytelnikow za
zaistnialy blad.

Redakcja ,,WiadomoS$ci Statystycznych”
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