BANK | KREDYT styczen 2004

Makroekonomia 65

Efektywnos$¢ informacyjna polskiego

rynku walutowego — analiza wstepna
Michat Grotowski, Krzysztof Wyroba

W niniejszym artykule zaprezentowano wyniki badan
efektywnosci informacyjnej polskiego rynku walutowe-
go. Badania te sa cze$cia prac prowadzonych w Kate-
drze Rynku Kapitalowego Akademii Ekonomicznej w
Krakowie, w ramach grantu KBN nr 1H02C03218, doty-
czacych efektywnosci informacyjnej polskiego rynku
kapitalowego.

Hipoteza efektywnych informacyjnie rynkéw kapi-
talowych jest, od momentu jej sformutowania przez E.
Fame’a w polowie lat 60. XX wieku, przedmiotem in-
tensywnych badan empirycznych. Poczatkowo po-
twierdzaly one stuszno$¢ tej hipotezy, ale od okoto 20
lat w czasopismach naukowych pojawiaja sie artykuly,
w ktérych dowodzi sie, ze rynki kapitalowe nie sa jed-
nak efektywne informacyjnie. Rezultaty te budza kon-
trowersje miedzy innymi z powodu tzw. problemu hi-
potezy tacznej (joint hypothesis problem), polegajacego
na niemozliwosci falsyfikacji (w sensie Poppera) hipo-
tezy efektywnoscil. Jednak niezaleznie od tych watpli-
woéci hipoteza rynkéw efektywnych nadal pozostaje w
centrum zainteresowania naukowcéw.

1 Hipoteza efektywnosci informacyjnej sama w sobie nie jest empirycznie we-
ryfikowalna. Aby méc przeprowadzi¢ jej statystyczna weryfikacje konieczne
jest np. okreslenie modelu oczekiwanych stép zwrotu. Jednak w takim przy-
padku kazdy dowdd przeciwko hipotezie efektywnosci moze by¢ interpreto-
wany jako rezultat zlej specyfikacji modelu opisujacego ksztaltowanie sie stop
zwrotu z aktywoéw finansowych.

W artykule zaprezentowano wyniki testow bladze-
nia losowego dla danych z polskiego rynku walutowe-
go. Nie daja one bezposrednio odpowiedzi na pytanie
o efektywnos¢ informacyjna badanego rynku, jednak
metody wybrane przez autoréw zapewniaja mozliwosé
interpretacji ich wynikéw w tych kategoriach.

Artykul sklada sie z trzech czesci. W pierwszej po-
dano krotki opis hipotezy efektywnych (informacyjnie)
rynk6w kapitalowych oraz zaprezentowano wyniki wy-
branych badan dotyczacych polskiego rynku waluto-
wego. Kolejna cze$¢ zawiera opis metody badawczej
wybranej przez autoréw, tj. testu ilorazéw wariancji
oraz testow pierwiastkéw jednostkowych. Ostatnia
cze$¢ poswiecona jest prezentacji i interpretacji wyni-
kéw przeprowadzonych testéw oraz wnioskom doty-
czacym efektywnosci polskiego rynku walutowego.

Efektywnos¢ informacyjna rynkéw kapitatowych.
Badania empiryczne polskiego rynku
walutowego

Hipoteza efektywnych (informacyjnie) rynkéw kapita-
towych zostata sformulowana przez E. Fame’a. Zdefi-
niowal on efektywny rynek kapitalowy jako taki, na
ktérym ceny zawsze w pelni odzwierciedlaja dostepne
informacje. Jest to definicja bardzo og6lna — zbyt ogél-
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na chocby dla potrzeb badan empirycznych. Dlatego tez
obecnie efektywnosé¢ rynku kapitalowego rozumiana
jest jako natychmiastowe i prawidlowe odzwierciedla-
nie w cenach $ciéle okreslonego typu informacji. Moz-
na wiec stwierdzi¢, ze przedmiotem rozwazan jest efek-
tywno$¢ wzgledem pewnego rodzaju (zbioru) informa-
cji, a nie efektywno$¢ absolutna. W tym ujeciu rynek
jest efektywny, jezeli na podstawie informacji danego
typu nie mozna systematycznie osiaga¢ ponadnormal-
nych st6p zwrotu. Do przyjecia takiej definicji niezbed-
ne jest okreslenie pojecia ,,normalnych” stép zwrotu.
Zazwyczaj rozumie sie przez nie stopy zwrotu wynika-
jace ze stosowanego modelu rynku kapitalowego jak
np. CAPM lub APT.

Podstawowe typy informacji, wzgledem ktérych
bada sie efektywnoé¢ rynku kapitalowego, to:

— historyczne notowania papieréw wartosciowych,

— wszelkie publicznie dostepne informacje,

— wszelkie informacje dostepne dla uczestnikéw
rynku (a wiec takze informacje poufne).

Analizujac efektywnos¢ rynku kapitalowego wzgle-
dem informacji z powyzszych zakres6w mowi sie o
trzech stopniach (formach) efektywnosci. Sa to: staba,
polsilna i silna efektywnos¢. Takie sformulowanie defi-
nicji efektywnosci informacyjnej rynku kapitalowego
moze skiania¢ do postawienia dw6ch pytan: czy okre-
Slenie, ze dany rynek kapitalowy jest efektywny ma
praktyczne znaczenie oraz czy rynki kapitalowe moga
by¢ silnie efektywne.

Odpowiedz na pierwsze z tych pytan jest pozytyw-
na. Konsekwencje efektywnosci informacyjnej danego
rynku kapitalowego sa bowiem bardzo powazne i obej-
muja m.in.:

— efektywnoé¢ alokacyjna rozumiana jako sytuacje,
w ktorej na danym rynku kapitat ptynie do firm o naj-
wiekszych mozliwosciach inwestycyjnych i jego koszt
jest ustalany na poziomie odpowiadajacym potencjalo-
wi kapitatobiorcow,

— brak wplywu struktury pasywéw firmy na jej
wartoé¢, co wynika ze slynnego twierdzenia Millera-
—Modigliani’ego,

—brak wptywu polityki dywidend na wartos¢ firmy,

— bezuzytecznos¢ analizy technicznej i fundamen-
talnej jako technik wyboru portfeli akcii,

—brak mozliwoéci istnienia strategii inwestycyjnej
systematycznie przynoszacej ponadnormalne zyski.

Opis wielu innych konsekwencji efektywnosci in-
formacyjnej rynku kapitalowego znajduje sie miedzy
innymi w opracowaniach Haugena (1999) i Cochrane’a
(2001).

Na drugie z postawionych powyzej pytan odpo-
wiedzieli, w znanym artykule, Grossman i Stiglitz
(1980). Dowiedli oni, ze rynek kapitalowy silnie efek-
tywny to konstrukcja teoretyczna, niemogaca istnie¢ w
rzeczywistym $wiecie przy zalozeniu racjonalnosci in-
westoréw. Jest to konsekwencja wystepowania kosztéw
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pozyskiwania i przetwarzania informacji. Mogloby sie
wiec wydawad, ze badanie efektywnosci rynkéw kapi-
tatowych jest pozbawione sensu — co jednak nie jest
prawda. Spostrzezenie Grossmana i Stiglitza powoduje
jedynie konieczno$¢ sprawdzania, czy ewentualne nie-
efektywnos$ci moga zosta¢ wykorzystane w taki sposéb,
ze zrekompensuje to koszty poniesione przy poszuki-
waniu i przetwarzaniu informacji koniecznych do ich
wykrycia2. Jezeli jest to niemozliwe, to nieefektywno-
§ci badanego rynku kapitalowego mozna potraktowac
jako dowoéd racjonalnosci postepowania inwestoréw,
ktérzy nie podejmuja dzialan majacych na celu ich li-
kwidacje nie majac mozliwosci zyskania na tym.

Weryfikacja efektywnosci informacyjnej polskiego
rynku kapitalowego dopiero sie rozpoczyna, co wynika
gléwnie z jego stosunkowo krotkiej historii. Wyniki
pierwszych badan gieldowego rynku akcji wskazuja na
brak znacznych przypadkéw nieefektywnoscid. Prze-
prowadzone do tej pory badania empiryczne polskiego
rynku walutowego nie daja natomiast bezposredniej
odpowiedzi na pytanie o stopieni efektywnosci tego
rynku. Koncentruja sie na innych aspektach teorii eko-
nomii opisujacej zachowanie rynku walutowego. Sy-
czewska (2002), stosujac metody analizy sezonowosci
oraz testy pierwiastkéw jednostkowych, weryfikuje hi-
poteze parytetu sity nabywczej (purchasing power par-
ity — PPP)*. Uzyskane przez nia wyniki pozwalaja
stwierdzi¢, ze hipoteza ta nie jest prawdziwa w odnie-
sieniu do polskiego rynku walutowego (kursu
USD/PLN) w okresie od pierwszego kwartalu 1993 r. do
trzeciego kwartatu 2000 r. (dane kwartalne). Natomiast
Kelm (2001, 2002) stosujac model wektorowej korekty
bledem (vector error correction model) oraz analize
kointegracji stwierdza, ze w latach 1992-1998 kurs
USD/PLN ksztattowal sie w diugim okresie zgodnie z
hipoteza PPP, cho¢ w krétkich okresach wystepowaly
znaczne odchylenia od parytetu.

Opisane powyzej badania hipotezy PPP w odnie-
sieniu do kursu USD/PLN maja dwie wspélne cechy.
Po pierwsze w obu wykorzystano dane kwartalne, co
powoduje, ze badane szeregi czasowe sa krotkie, a
oparte na nich wnioskowanie statystyczne jest mniej
wiarygodne. Po drugie zaréwno Syczewska (2002), jak
i Kelm (2001, 2002) wykorzystuja dane o kursie
USD/PLN sprzed 1995 1., kiedy to kurs ten byt ksztalto-
wany calkowicie przez Narodowy Bank Polski, oraz po
1995 r., kiedy nastapilo jego czesciowe uwolnienie®.
Wyniki wspomnianych badan moga wiec by¢ obciazo-
ne efektami zmiany rezimu kursowego. Dlatego uzasad-

2 Oraz np. koszty pézniejszych transakcji.

3 Por. Czekaj, Wo$, Zarnowski (2001) i literatura cytowana w tym opracowa-
niu.

4 pPor. np. Barro (1997). Réwniez Kelm (2001) opisuje zwiezle te hipoteze oraz
inne, dotyczace rynkéw walutowych. W niniejszym artykule nie podano jej
charakterystyki, poniewaz nie byla ona celem opisywanych badan.

5 Kelm (2002) wykorzystuje ten fakt do zbadania hipotezy stwierdzajacej, ze
dlugookresowa polityka kursowa NBP byta w latach 1992-1998 zgodna z PPP.
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nione wydaje sie przeprowadzenie podobnych analiz z
wykorzystaniem danych o wiekszej czestotliwosci (co
spowoduje wydluzenie dostepnych szeregéw czaso-
wych) oraz zbadanie stabilnosci uzyskanych wynikéw
w podokresach odpowiadajacych r6znym rezimom
kursowym®. Przedstawione w niniejszym artykule wy-
niki testéw pierwiastkéw jednostkowych nominalnego
kursu USD/PLN moga by¢ traktowane jako pierwszy
krok w tym kierunku?.

Sposréd innych prac dotyczacych polskiego rynku
walutowego (posrednio jego efektywnosci) wspomniec¢
nalezy artykuly Fic (2002) oraz Jaworskiego (1999). Fic
(2002), wykorzystujac dzienne notowania kurséw
EUR/PLN i USD/PLN z okresu marzec 1999 r. — lipiec
2001 r., zidentyfikowata 6 okres6w, w ktérych prawdo-
podobnie wystapily bable spekulacyjne kursu zlotego8.
W przypadku potwierdzenia ich wystapienia mozna by
wnioskowaé o okresowej nieefektywnosci polskiego
rynku walutowego. Obecno$é babli spekulacyjnych
oznacza bowiem, ze nie wszystkie informacje sa
uwzgledniane w kursach walut w sposéb odpowiadaja-
cy ich znaczeniu. Ponadto Fic (2002) negatywnie zwe-
ryfikowata hipoteze nieubezpieczonego parytetu stop
procentowych (uncovered interest rate parity).

Jaworski (1999) skonstruowal model ekonome-
tryczny umozliwiajacy prognozowanie odchylen kur-
séw fixingowych od parytetu. Autor nie sprawdzit do-
ktadnie zdolnoéci predykcyjnej tego modelu — gdyby
umozliwial on prognozowanie kursu walutowego z
precyzja wystarczajaca do osiagania systematycznych
zyskow na rynku walutowym, bytby to dowdd przeciw-
ko hipotezie efektywnosci tego rynku.

Opis metodologii badan

Model kursu walutowego poddany testom przedstawio-
nym w artykule, mozna zapisa¢ w nastepujacej postaci®:

po=p+alp, te, 1)

gdzie:
Py = ln(St],
Sy — kurs spotowy badanej waluty w chwili ¢,
U - pewna stala.

6 por. Kelm (2001), s. 224.

7 Stanowia one kontynuacje czesci badan przeprowadzonych przez Syczew-
ska (2002).

8 Bable spekulacyjne sa rezultatem dzialalnosci tych uczestnikéw rynku wa-
lutowego, ktorzy chca wzmocni¢ lub ostabi¢ dana walute w celu osiagniecia
zysk6éw z zawartych transakcji. Ich dziatania doprowadzaja do krétkotermino-
wych odchylen poziomu kursu walutowego od wartosci fundamentalnych,
ktére sa w p6zniejszych okresach korygowane.

9 Doktadna posta¢ modelu zalezy od hipotezy zerowej przeprowadzanego te-
stu. Réwnanie (1), bez zalozen dotyczacych skiadnika resztowego o, oraz €1 u
jest najogélniejsza jego postacia.
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Zalozenia dotyczace zmiennej losowej & zostana
podane w dalszej czesci artykutu.

Celem badan opisanych w niniejszym artykule by-
to wyjasnienie nastepujacych kwestii:

¢ Czy powyzszy model z o = 1 jest dobrym przy-
blizeniem dla analizowanych kurséw walutowych?

e Czy mozna stwierdzi¢, ze réwnanie (1), w kto-
rym & sa niezaleznymi zmiennymi losowymi o takim
samym rozkladzie (ze skoficzona wariancja), jest do-
brym modelem dla tych kurséw?

W zwiazku z powyzszym wykonano testy pier-
wiastkéw jednostkowych oraz test ilorazéw wariancji,
przedstawione ponizej. Test ilorazé6w warianciji jest te-
stem modelu bladzenia losowego, opisywanego réwna-
niem (1) z o = 1, sprawdzajacym gléwnie, czy spelnio-
ne sa pewne zalozenia dotyczace sktadnika ¢, jak np.
niezaleznoé¢ i homoskedastycznosé lub brak korelacii.
Testy pierwiastkéw jednostkowych stuza natomiast
weryfikacji tego modelu, a zwlaszcza sprawdzeniu, czy
testowane dane moga by¢ faktycznie modelowane za
pomoca niestacjonarnego procesu stochastycznego,
tzn. w tym przypadku réwnaniem (1) z o = 110,

Test ilorazu wariancji. Metodologia i sposéb interpretacji wynikéw

Zakladamy, ze dysponujemy nk + 1 obserwacjami kur-
séw spotowych (np. dziennych) pewnej waluty:

TS R

Woéwezas test ilorazéw wariancji stuzy sprawdze-

niu, czy ponizsze réwnanie:

p=H+p_,*+e t=1,...nk (2)

stanowi dobry model dla analizowanego kursu waluto-
wego. Hipoteza zerowa testu stwierdza, ze réwnanie (2)
jest wlasciwym modelem dla tego kursu. Do czasu po-
dania zalozenn dotyczacych zmiennych losowych &
pozostaje ona jednak nieprecyzyjnie sformulowana. W
zwiazku z powyzszym w niniejszym artykule poddano
testom model (2) w dwéch wariantach, odpowiadaja-
cych nastepujacym zalozeniom:

— & sa niezalezne i maja identyczny rozklad nor-
malny o zerowej warto$ci oczekiwanej oraz tej samej
wariancji (zalozenie 1),

— & sa nieskorelowane i maja skoficzona warian-
cje (zalozenie 2).

Nalezy stwierdzi¢, ze zalozenie 2 jest stabsze niz
zalozenie 111. Mozna wiec kwestionowa¢ sens przepro-

10 QOczywiscie jezeli a > 1, to tez mamy do czynienia z procesem niestacjo-
narnym, ale w takim przypadku jest to proces eksplozywny, niezwykle rzad-
ko spotykany przy analizie ekonomicznych szeregéw czasowych — por. Mills
(1999, s. 41-42). Z tego powodu przypadek a > 1 nie jest zwykle rozpatrywa-
ny przy analizie danych finansowych.

11 Tzn, jezeli & spelnia zatozenie 1, to automatycznie spelnia zatozenie 2.
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wadzania testu ilorazéw wariancji dla obu tych zalo-
zen, jezeli np. odrzucenie hipotezy zerowej przy zalo-
zeniu 2 automatycznie oznacza odrzucenie jej przy za-
tozeniu 1. Okazuje sie jednak, ze takie postepowanie
pozwala na identyfikacje przyczyn ewentualnego od-
rzucenia hipotezy zerowej, a w konsekwencji umozli-
wia okreslenie, czy jest nia heteroskedastycznosé ¢ ,
czy autokorelacjal2. To rozréznienie jest wazne dla in-
terpretacji uzyskanych wynikéw w kategoriach efek-
tywnosci informacyjnej polskiego rynku walutowego.

Przyjrzyjmy sie blizej modelowi przedstawionemu
wzorem (2) i przyjmijmy, ze spelnione jest zalozenie 1.
Po przeniesieniu p;, na druga strone wzoru (2) i sko-
rzystaniu z definicji p; otrzymamy:

LEInpf= e,
Hs..H

Oznacza to, ze dzienna stopa zwrotu (przy kapitali-
zacji ciaglej) r; analizowanego kursu walutowego ma
rozklad normalny o wartosci oczekiwanej p 1 wariancji
réwnej wariancji €. Ponadto z przyjetych zalozen wyni-
ka, Ze poszczegdlne dzienne stopy zwrotu sa niezalezne.
W takiej sytuacji wariancja stopy zwrotu z k dni bedzie
réwna k razy wariancji jednodniowej stopy zwrotul3.
Jezeli zatem hipoteza zerowa testu jest prawdziwa (tzn.
kursy walut sa generowane przez proces stochastyczny
zdefinjowany réwnaniem (2) i & spelniaja zalozenie 1),
to powinna zachodzi¢ nastepujaca prawidlowosc:

var(r,) _
kvar(r) . (8)

gdzie r oznacza logarytmiczna stope zwrotu z analizo-
wanego kursu walutowego z k dni. Dlatego test hipote-
zy zerowej mozna oprzec na ilorazie wariancji wyste-
pujacym po lewej stronie réwnosci (3). Jezeli jest ona
prawdziwa, to iloraz wariancji obliczony z préby powi-
nien by¢ statystycznie nieodréznialny od 1. Oczywiscie
weryfikacja takiej hipotezy wymaga znajomosci rozkla-
du statystyki testowej, czyli ilorazu wariancji z proby.
Rozklad ten zostal podany przez Lo i MacKinlaya
(1988). Dowiedli oni, ze przy zalozeniu prawdziwosci
hipotezy zerowej nastepujaca statystyka:

z(k) =%, @)
gdzie:
ﬁ=i2(n - P):
()= 3 (p R

. _ 1 nk _\2
var(r,) —m;(ﬂ ~ Pk —kp) ,

12 Heteroskedastycznosé & oznacza zmiennosé wariancji & w czasie.

13 Poniewaz stopa zwrotu przy kapitalizacji ciagtej jest addytywna, to stopa
zwrotu z k dni jest r6wna sumie k dziennych st6p zwrotu. Dzienne stopy zwro-
tu sa niezalezne, totez wariancja ich sumy bedzie réwna sumie ich wariancji.
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_ var(n)
W= oy
Lk = bo3nk?

\ 2(2k-1)(k-1)’

ma asymptotycznie standardowy rozklad normalnyl4.
Poniewaz jest to rozklad asymptotyczny, nalezy sie za-
stanowi¢, czy stosowanie go w skoficzonych prébach
nie prowadzi do powaznych bledéw. Lo i MacKinlay
(1989) sprawdzajac czy powyzsza statystyka ma dobre
wlasnosci, potwierdzili, Ze moze ona stuzy¢ do weryfi-
kacji hipotezy zerowej w skoficzonych prébach.

Powyzej opisano sposéb testowania modelu (2)
przy zalozeniu 1. Trzeba jednak zaznaczy¢, ze znacznie
bardziej realistycznym zalozeniem jest zalozenie 2,
stad tez pojawia sie potrzeba zdefiniowania nowej sta-
tystyki testowejl5. Lo i MacKinlay (1988) podaja, ze
przy tym zalozeniu hipoteze zerowa mozna weryfiko-
wac korzystajac z nastepujacej statystyki:

S < W(K) -1
(k) W ©)
gdzie:
ey = 202k ) D
L(k) Zl ” HW(J)S
S (- dA, - Py -
V(j)=t=1+1

i(n-n-l—p)zﬁ

ma, podobnie jak poprzednia statystyka testowa,
asymptotycznie standardowy rozklad normalny.
Takze w tym przypadku Lo i MacKinlay (1989) suge-
ruja, ze w skoficzonych prébach rozktad opisanej sta-
tystyki jest bliski rozktadowi asymptotycznemu, co
usprawiedliwia stosowanie jej w testach dla takich
probek.

W zwiazku z powyzszym statystyki zdefiniowane
wzorami (4) i (5) pozwalaja na zweryfikowanie hipote-
zy zerowej, dajac tym samym odpowiedz na pytanie,
czy za pomoca réwnania (2) mozna dobrze modelowac
analizowany kurs walutowy. Jezeli otrzymane rezultaty
sugeruja odrzucenie hipotezy zerowej, to do ich inter-
pretacji mozemy wykorzysta¢ nastepujaca réwnosc¢ po-
dana przez Lo i MacKinlaya (1988):

var(r,) _ g o
m(ﬁ)-m;g L 0re(k), (6)

14 Asymptotycznie ze wzgledu na liczbe obserwacji w badanym szeregu cza-
sowym, czyli przy n dazacym do nieskoriczonosci.

15 Poniewaz przykladowo badania empiryczne dowiodly, ze logarytmiczne
stopy zwrotu z kurséw walutowych cechuja si¢ zmienna w czasie wariancja,
a to jest sprzeczne z zalozeniem 1.

16 Rownosé (6) zachodzi w skonczonych prébach przy zatozeniu 1. Jezeli na-
tomiast spelnione jest zalozenie 2, to jest ona prawdziwa w granicy (przy n
dazacym do nieskonczonosci).
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gdzie p(k) jest wspo6lczynnikiem autokorelacji rzedu k
szeregu czasowego dziennych logarytmicznych stép
zwrotu z kursu walutowego16.

Bazujac na rownosci (6) mozna stwierdzi¢, ze jeze-
li otrzymane empirycznie ilorazy wariancji sa wieksze
od jednosci, to w badanym szeregu czasowym dominu-
ja dodatnie wspélczynniki autokorelacji. Jezeli nato-
miast otrzymany iloraz wariancji jest mniejszy od jed-
noéci, to mozna wnioskowac, ze analizowane dane cha-
rakteryzuja sie przewaga ujemnych wspéiczynnikéw
autokorelacji. Interpretacja otrzymanych wynikéw w
kontekscie efektywnosci rynku walutowego moze by¢
dalej prowadzona dwutorowo.

Rézne od zera i istotne autokorelacje mozna inter-
pretowa¢ w kategoriach hipotezy efektywnosci, ponie-
waz $wiadcza one o mozliwodci prognozowania stép
zwrotu z badanego kursu walutowego tylko na podsta-
wie jego historycznych notowan. Taka sytuacja jest nie-
zgodna z hipoteza stabej efektywnosci. Majac na uwa-
dze wspominana juz prace Grossmana i Stiglitza, nale-
zy jednak pamieta¢ o sprawdzeniu, czy taka niefektyw-
no$¢ jest ekonomicznie istotna.

Kolejnych mozliwosci interpretaciji istotnych auto-
korelacji dostarcza model przestrzelonego (overshoot,
undershoot) kursu walutowego. Zgodnie z nim kursy
moga, z pewnych powodéw, czasowo ksztaltowaé sie
na poziomie réznym od swoich wartoéci fundamental-
nychl?. Przykladem jest model opracowany przez
Dornbuscha (1976). Ekspansja monetarna pafistwa
(zmiana nominalnej podazy pieniadza) powoduje w
nim czasowe ,,przestrzelenie” kursu walutowego, prze-
jawiajace sie jego zbyt mocna reakcja w czasie proce-
séw dostosowawczych po zmianie podazy pieniadza.
Zwiekszenie kursu walutowego do pewnego poziomu
K (poziomu nowej réwnowagi, wynikajacej ze zmiany
warunkéw rynkowych) odbywa sie w dwoéch etapach.
W krétkim okresie kurs walutowy rosnie do poziomu
wyzszego niz K, a nastepnie, w dluzszym okresie, jest
korygowany i obniza sie do poziomu K. Analogiczny,
dwuetapowy proces dostosowawczy, wystepuje w
przypadku obnizki kursu walutowego. Konsekwencja
takiego sposobu zmian kursu walutowego jest wystepo-
wanie ujemnych wspélczynnikow autokorelacji w sze-
regu czasowym stép zwrotu z tego kursu.

W literaturze przedmiotu wystepuja réwniez inne
typy modeli przestrzelonego kursu walutowego, w kt6-
rych — w przeciwiefistwie do modelu Dornbuscha — po-
czatkowa reakcja kursu na zmiany warunkéw rynko-
wych jest niewystarczajaca. Nastepujaca po niej korek-
ta ma taki sam kierunek jak poczatkowa zmiana kursu.
W rezultacie stopy zwrotu z tego kursu walutowego
charakteryzuja sie dodatnia autokorelacja. Model tego
typu opisuja Liu i He (1991).

17 an. uzasadnionych racjonalnymi przeslankami i wynikajacych z diugo-
okresowej réwnowagi w gospodarce.
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Jakkolwiek model Dornbuscha i model cytowany
przez Liu i He znacznie r6znia sie od siebie, jednak ma-
ja wspélna ceche. Moga by¢ weryfikowane poprzez ba-
danie autokorelacji szeregu st6p zwrotu z analizowane-
go kursu walutowego. Poniewaz odrzucenie hipotezy
zerowej w tescie ilorazéw wariancji dostarcza pewnych
informacji o tych autokorelacjach, mozna interpreto-
waé wyniki tego testu w $wietle opisanych modeli, a
tym samym w kategoriach hipotezy efektywnosci infor-
macyjnej rynku walutowego. Przestrzelenie kursu wa-
lutowego nie jest zgodne z ta hipoteza, ale moze by¢
ekonomicznie nieistotne. Na przyktad w modelu Dorn-
buscha wielko$¢ odchylenia kursu walutowego od war-
tosci fundamentalnej jest determinowana m.in. przez
wielko$¢ popytu na pieniadz. Poziom odchylen kursu
oraz szybko$¢ proceséw dostosowawczych, doprowa-
dzajacych w tym modelu gospodarke do nowego stanu
réwnowagi, decyduja natomiast o tym, czy odchylenia
te moga zosta¢ uznane za dowdd nieefektywnosci.

Nalezy tu zauwazy¢, ze w opisanych powyzej mo-
delach przyczyna przestrzelenia kursu walutowego jest
interwencja wladz monetarnych danego panstwa. W
ostatnich latach popularnos¢ zdobywa réwniez inna hi-
poteza wyjasniajaca przyczyny tego zjawiska. Jej pod-
stawa sa badania psychologéw dowodzace, ze ludzie w
trakcie podejmowania decyzji popelniaja systematycz-
nie btedy, ktére powoduja powstawanie nieefektywno-
§ci na rynkach finansowych oraz istotnych autokorela-
cji w szeregach czasowych stép zwrotu z aktywow fi-
nansowych. Zgodnie z ta hipoteza, przestrzelenia kur-
s6w walutowych sa rezultatem nieadekwatnej reakcji
inwestoréw na informacje dotyczace tych kurséw i
$wiadcza o nieefektywnoéci rynku walutowegol8.

Testy pierwiastkéw jednostkowych. Metodologia i sposéb
interpretacji wynikéw

Teoria testow pierwiastkéw jednostkowych jest bardzo
rozbudowana i jej prezentacja nie jest mozliwa w tym
artykule ani nie jest jego celem!9. Z tych wzgledéw
sposéb przeprowadzania takich testéw wyjasniono je-
dynie na przyktadzie testu Dickeya—Fullera (DF), wy-
korzystanego w trakcie badan.

Jedna z mozliwych postaci hipotezy zerowej tego
testu jest stwierdzenie, ze dynamike kursé6w waluto-
wych opisuje réwnanie:

=P tE, )

18 Opis tej hipotezy mozna znalez¢ miedzy innymi w ksiazce Haugena (1999).
Przeglad badan empirycznych dokumentujacych anomalie behawioralne na
rynkach kapitalowych znajduje si¢ w artykule Famy (1998).

19 Czytelnik zainteresowany ta teoria znajdzie jej oméwienie w pracach Gre-
ene (2000), Hamiltona (1994) oraz Maddali i Kima (1998).

20 proces stochastyczny zdefiniowany rownaniem (8) jest stacjonarny wtedy i
tylko wtedy gdy [G[£ 1 . Mozna zatem stwierdzi¢, ze hipoteza zerowa postu-
luje, ze kursy walutowe sa generowane przez proces niestacjonarny (o kon-
kretnej postaci), hipoteza alternatywna za$ stwierdza, ze jest on stacjonarny.
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gdzie & to zmienne losowe o zerowej wartosci oczeki-
wanej i stalej wariancji. Hipoteza alternatywna ma w tej
sytuacji nastepujaca posta¢20:

po=alp,+g, [a|<l. (8)

Sprawdzenie prawdziwosci hipotezy zerowej mo-
ze polegac na estymacji réwnania regresji o postaci (8),
a nastepnie weryfikacji, czy a = 1 za pomoca standar-
dowego testu wykorzystujacego t—statystyki dla wsp6l-
czynnikow regresji. Przy zatozeniu prawdziwosci hipo-
tezy zerowej t—statystyka dla wspéiczynnika o ma roz-
ktad inny, niz rozklad t-Studenta?l. Wartosci krytycz-
ne dla tej statystyki zostaly podane przez Dickeya i Ful-
lera i na ich podstawie mozna przeprowadzi¢ opisany
wyzej test.

Hipoteza zerowa testu DF moze zosta¢ sformulo-
wana réwniez w inny sposéb, np. z wyrazem wolnym
w postaci testowanego modelu?2:

SR RS 9)

Jednak ta pozornie niewielka modyfikacja powo-
duje zmiane rozkladu statystyki testowej, a w konse-
kwencji zmiane jej wartoéci krytycznych, co trzeba
uwzgledni¢ interpretujac wyniki.

Test DF jest jednym ze standardowo stosowanych
testow pierwiastkow jednostkowych. Nalezy jednak za-
uwazy¢, ze posta¢ hipotezy zerowej tego testu jest zbyt
restrykcyjna do modelowania kurséw walutowych. Po-
wodem tego jest zalozenie o niezaleznosci i stalodci
rozkladu &23. Testem, ktéry pozwala je ostabi¢ jest
rozszerzony test Dickeya—Fullera (Augmented Dickey
- Fuller - ADF). Umozliwia on weryfikacje modeli
wyrazonych réwno$ciami (7) i (9), przy zalozeniu, ze
zmienne losowe & sa skorelowane. Typ ich korelacji
nie moze by¢ jednak dowolny. Zaklada sie bowiem,
ze & tworza proces autoregresyjny skonczonego rze-
du k. W praktyce powaznym problemem jest wybor
wielkoéci parametru k. W literaturze przedmiotu wy-
mienia sie kilka propozycji ustalenia tego parametru,
ale nie rozstrzygnieto, ktéra z nich jest najlepsza24. Z
tego powodu test ADF przeprowadza sie czesto dla
wielu r6znych wartosci parametru k, a nastepnie po-
réwnuje sie otrzymane wyniki. W badaniach opisy-
wanych w artykule przeprowadzono ten test dla dzie-
sieciu warto$ci parametru k — od 1 do 10. Dla tych sa-
mych warto$ci parametru k, w celu weryfikacji otrzy-
manych wynikéw, wykonano réwniez test Phillipsa-
—Perrona (PP), ktéry jest nieparametrycznym odpo-
wiednikiem testu ADF.

21 Rozklad t-Studenta o odpowiedniej liczbie stopni swobody jest wlasciwym
rozkladem dla tej statystyki, gdy a # 1.

22 Oczywiscie konieczne jest dodanie wyrazu wolnego w hipotezie alterna-
tywnej.

23 Kwestia ta zostala juz poruszona przy prezentacji testu ilorazoéw wariancji
— por. przypis 15.

24 Krotki przeglad tych regut zawiera rozdziat 3.6.2 monografii Maddali i Ki-
ma (1998).
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Poniewaz testy pierwiastkéw jednostkowych moz-
na stosowa¢ tylko do proceséw réznicowo-stacjona-
rnych (difference-stationary — DS), powaznym proble-
mem zwiazanym z testowaniem obecnosci pierwiast-
kéw jednostkowych jest rozréznienie czy proces gene-
rujacy dane jest trendo-stacjonarny (trend-stationary -
TS), czy tez r6znicowo- stacjonarny2®. Nie jest to pro-
ste, poniewaz oba wymienione typy proceséw moga ge-
nerowa¢ podobne szeregi czasowe. Aby to zilustrowac,
rozwazmy dwa modele zdefiniowane nastepujacymi

réwnaniami26:

y=a+pt+e,  E(e)=0Var(g)=0? (10)
oraz

Y=H+Y+u,  E(u)=ovar(u)=o?  (11)

Proces opisywany réwnaniem (10) jest przyktadem
procesu trendo — stacjonarnego, podczas gdy proces
opisywany réwnaniem (11) jest réznicowo-stacjonarny.
Pozornie wydaje sie, ze procesy te sa catkowicie rézne
i generowane przez nie szeregi czasowe bedzie mozna
z latwoscia rozr6znié. Jednak po przeksztalceniu (11)
do nastepujacej postaci:

y.=yo+ut+iu,, E(u)=0,var(y)=0?, (11a)
1=1

okazuje sie, ze oba te procesy charakteryzuja sie linio-
wym trendem, a r6znia tylko tym, iz skladnik resztowy
w (10) jest homoskedastyczny, a w (11a) heteroskeda-
styczny. W przypadku, gdy wariancje skladnikéw resz-
towych w (10) i (11a) sa stosunkowo male w poréwna-
niu ze skladnikiem liniowym, rozréznienie, czy proces
generujacy dane jest typu TS, czy DS, moze by¢ bardzo
trudne. Nelson i Plosser zaproponowali nastepujaca
metode dziatania w takiej sytuacji2’. Nalezy wyestymo-
wac réwnanie regresji o postaci:

Y =a+Bt+py,, +e,

a nastepnie przeprowadzi¢ test Dickey’a—Fullera
(F—test) ponizszego ukladu hipotez:

Hy:p=1,B8=0.
H,: 0o 1.

Odrzucenie hipotezy zerowej interpretuje sie jako
dowdd, ze proces generujacy dane jest procesem tren-
do-stacjonarnym. W przeciwnym przypadku stwierdza
sie, ze nie ma podstaw do odrzucenia tezy, ze proces
generujacy dane jest procesem réznicowo-stacjona-
rnym. Wéwczas mozliwe jest dalsze prowadzenie ana-
lizy z wykorzystaniem testéw obecnoéci pierwiastkow
jednostkowych.

25 por. Maddala (1992, rozdzial 6.10) i Mills (1999, s. 79-89) zawieraja defi-
nicje i przyklady proceséw typu TS i DS.

26 por. Maddala (1992, rozdziat 6.10).

27 Por. Maddala (1992, rozdzial 6.10). Zamieszczono tam wartosci krytyczne
statystyki testowej tego testu.
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Drugim powaznym problemem zwiazanym z testo-
waniem obecnoéci pierwiastkéw jednostkowych jest
staba moc testéw DF, ADF i PP i w zwiazku z tym cze-
sto mala wiarygodnos¢ ich wynikéw. Aby ja zwiekszy¢,
stosuje sie tzw. analize potwierdzajaca (confirmatory
analysis)?8. Sklada sie ona z nastepujacych etapow:

— testowanie obecnoéci pierwiastkéw jednostko-
wych za pomoca testu, ktérego hipoteza zerowa zakla-
da niestacjonarnos¢ (tj. niestacjonarnoéé¢ typu DS) pro-
cesu stochastycznego generujacego analizowane dane
(np. DF, ADF czy PP),

— testowanie obecnosci pierwiastkéw jednostkowych
za pomoca testu, ktérego hipoteza zerowa zaklada stacjo-
narno$¢ (lub trendo-stacjonarno$c) procesu stochastyczne-
go generujacego analizowane dane, hipoteza alternatywna
za$ stwierdza, Ze proces ten jest niestacjonarny (typu DS),

— por6wnanie wynikéw powyzszych etapéw. Po-
zadana jest sytuacja, gdy w jednym z etapéw hipoteza
zerowa zostaje odrzucona, a w drugim nie ma do tego
podstaw. Otrzymuje sie wtedy ,,potwierdzenie” wiary-
godnoéci wynikéw pierwszego etapu.

Badania empiryczne dowiodly, Ze opisana powyzej
procedura daje lepsze wyniki niz oddzielne zastosowanie
testow DF, ADF i PP29. Z tego powodu postanowiono za-
stosowaé ja w badaniach prezentowanych w niniejszym
artykule. W tym celu w drugim etapie analizy potwierdza-
jacej wykonano test Kwiatkowskiego, Phillipsa, Schmidta
i Shina (KPSS), ktéry zostat przedstawiony ponize;j30.

Rozwazmy model zdefiniowany nastepujacym
réwnaniem:

X =%, =H+a -a, (12"
Uktad hipotez testu KPSS jest nastepujacy:

Hy: 6=1,
Hy jl<1.

Hipoteza zerowa oznacza wiec, ze proces generuja-
cy dane jest typu TS — taki jak zdefiniowany réwnaniem
(10). Hipoteza alternatywna stwierdza natomiast, Ze
procesem tym jest niestacjonarna ARIMA (0,1,1) (proces
typu DS). Statystyka testowa ma nastepujaca postac:

T

N, :%-26§EZ§, (13)
gdzie: _

6§=%Dge2, S=Zles, & =%-B,-Bs

sa estymatorami (MNK) parametréw regresji opisanej
réwnaniem (10).

28 por, Maddala, Kim (1998, s. 126-128).

29 Por. Maddala, Kim (1998, s. 126-128).

30 Prezentacja tego testu oparta jest na wiadomosciach zawartych w pracach:
Mills (1999) oraz Stock (1994).

31 Zaktada sie, ze skladniki resztowe a; sa niezalezne, maja identyczny roz-
ktad normalny z zerowa wartoécia oczekiwana. Istnieja réwniez wersje testu
KPSS, w ktérych oslabia sie te zalozenia — por. Mills (1999) oraz Stock (1994).
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Jezeli hipoteza zerowa jest prawdziwa, to wartos¢
statystyki powinna by¢ bliska zera. Jej wysokie warto-
sci $wiadcza przeciwko hipotezie zerowej. Wartosci
krytyczne sa nastepujace: na poziomie istotnosci 5% -
0,146; na poziomie istotnosci 1% - 0,216.

Mozna réwniez rozwazac nastepujacy model:

X —X%_, =8 —6a_,. (12a)

Uklad hipotez testu KPSS jest wéwczas taki jak po-
wyzej, hipoteza alternatywna oznacza to, co powyzej,
natomiast zmienia sie znaczenie hipotezy zerowej. Je-
zeli jest prawdziwa, to:

X =p+a,

Oznacza to, ze proces generujacy dane jest procesem
stacjonarnym (a nie TS, jak poprzednio). W takim przypad-
ku statystyka testowa jest obliczana jak powyzej, przy czym:

¢ € =X X,

® statystyka testowa oznaczana jest jako , a jej war-
todci krytyczne to: 0,463 na poziomie istotnoéci 5%,
oraz 0,739 na poziomie istotnosci 1%.

Powyzsza prezentacja metodologii testow pier-
wiastkéw jednostkowych nie wyjasnia, w jaki sposéb
ich wyniki moga by¢ interpretowane w kategoriach hi-
potezy efektywnego rynku kapitalowego. Jest to jednak
mozliwe. Zakladajac, ze hipoteza ta jest prawdziwa oraz
ze prawdziwa réwniez jest hipoteza racjonalnych ocze-
kiwan (Rational Expectations Hypothesis — REH),
mozna wykaza¢, iz logarytmy cen aktywéw finanso-
wych powinny ,,zachowywac sie” jakby byly realizacja
procesu btadzenia losowego z dryfem (9) lub bez (7)32.
Proces btadzenia losowego jest procesem typu DS. Do
jego weryfikacji mozna stosowac testy obecnosci pier-
wiastkéw jednostkowych. Oczywiscie, jezeli badanie
empiryczne wykaze, ze model bladzenia losowego jest
zlym opisem dynamiki zmian logarytméw kurséw wa-
lut, to moze by¢ rezultatem zaréwno nieprawdziwosci
hipotezy efektywnosci, jak i niestusznego zalozenia o
prawdziwoéci REH. Tego problemu nie da sie jednak
unikna¢33.

Mozna wiec przedstawi¢ procedure, zgodnie z ktd-
ra prowadzono badania opisane w niniejszym artykule.
Skladala sie ona z nastepujacych etapéw:

—metoda Nelsona—Plossera zbadano, czy proces lo-
garytmoéw kursu walutowego (USA/PLN lub DEM/PLN)
jest typu TS czy DS,

— przeprowadzono testy pierwiastkéw jednostko-
wych (DF, ADF, PP, KPSS),

— przeprowadzono test ilorazu wariancji modelu
bladzenia losowego,

— zinterpretowano uzyskane wyniki w §wietle hi-
potezy efektywnego rynku kapitalowego.

32 por. Brooks (2002, s. 376).
33 Por. przypis 1 w niniejszym artykule.
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Wykres | Kursy USD/PLN © DEM/PLN w okresie styczen 1996 1. - grudzien 2001 r.

5,0
45
4,0
3,51
2,0

2,54

2,0

— USD/PLN

2,44

2,215

2,04

1,6

— DEM/PLN

Zrédto: obliczenia wlasne.

Wykres 2 Logarytmiczne stopy zwrotu z dziennych kursow walutowych USD/PLN ¢ DEM/PLI

w okresie styczen 1996 1. - grudzien 2001 .

0,06
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-0,00

-0,02 A

-0,04 A

-0,06

— USD/PLN

0,06 4
0,04
0,02
-0,00
-0,02

-0,04

-0,06
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Zrédto: obliczenia wiasne.

Wykres 3 Statystyki opisowe dla logarytmicznych dziennych stop zwrotu z kurséw USD/PLN

¢ DEM/PLN
400 600
0,00031 500 o 2,2E-05
300 4 M 0,00020 M 0,000000
= M 0,0452 200 4 g M 0,05414
= M 0,0440 Z M -0,05520
a 3
g 200 1 0,00633 300 4 > 0,0020
=} S 0,404252 i 5 0,0542
12,35 13,023
100 1
620,32 100 6525,35
0,000000 I 0,000000
0 S T 0 T
0,050 -0,025 ,025  -0,050 0,00 0,02 0,04

Zrédlo: obliczenia wiasne.
Wyniki empiryczne

Opisane w poprzedniej czesci artykutu testy statystycz-
ne zostaly przeprowadzone dla szeregéw czasowych
dziennych notowan logarytméw kurséw USD/PLN i
DEM/PLN obejmujacych okres od stycznia 1996 r. do
grudnia 2001 r.34 Szeregi te licza po 1.512 obserwacji.
Wykres 1 ilustruje dynamike ich zmian w badanym
okresie35. Wykresy 2 i 3 dostarczaja informacji o warto-
ciach i podstawowych statystykach dziennych stép
zwrotu (w kapitalizacji ciaglej) z tych kurs6w. Na pierw-
szym z tych wykresow mozna dostrzec grupy obserwacji
o znacznie wiekszej amplitudzie wahan. Jest to zjawisko
charakterystyczne dla danych finansowych, noszace na-

34 Dane z NBP.
35 Na wykresie zaprezentowano wartoéci kursow — nie logarytmy.

zwe ,,grupowania wariancji” (variance clustering). Po-
nadto dane z wykresu 3 pozwalaja stwierdzi¢, ze rozklad
analizowanych st6p zwrotu jest w obu przypadkach pra-
wostronnie skoény oraz cechuje sie wiekszym wyostrze-
niem (leptokurtycznoécia) i grubszymi ogonami niz w
wypadku rozkladu normalnego o identycznej wartosci
oczekiwanej 1 wariancji. Spostrzezenie to potwierdzaja
warto$ci empiryczne statystyki Jarque-Bera, mierzacej
réznice miedzy skosnoéci i kurtoza empiryczna a teore-
tyczna, normalna. W obu przypadkach sa one istotne na
poziomie 1%, co wskazuje na znaczne rozbieznos¢ mie-
dzy rozkladami empirycznymi a normalnymi.

Powyzsze uwagi sa wazne w kontekscie testéw ilo-
razu wariancji (wersja pierwsza, statystyka z(k)). Wyni-
ka z nich bowiem, ze nie sa spelnione zalozenia tego te-
stu. Nalezy zatem mie¢ ograniczone zaufanie do jego
wynikéw.
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Tabela | Test Nelsona-Plossera typu procesu generujqcego dane (logarytmy dziennych kursow
USD/PLN i DEM/PLN z okresu styczen 1996 1. - grudzien 2001 r. i w podokresach)

01.1996-12.2001

01.1996-12.1997

01.1998-12.1999 01.2000-12.2001

USD
a 0,004577 0,024229 0,021891 0,028901
B 5,54E-07 1,95E-05 1,13E-05 -3,66E-06
p 0,996346 0,973882 0,977058 0,983071
statystyka F 2,928317 3,210300 3,517707 2,571951
DEM
a 0,003698 0,024465 0,013772 0,030611
B -1,93E-07 1,17E-05 8,15E-06 -8,86E-06
p 0,994745 0,955433 0,972848 0,970645
statystyka F 2,503173 5,668374* 3,250637 3,735381

* istotnos¢ na poziomie 10%,
** istotno$¢ na poziomie 5%,
*** istotnoé¢ na poziomie 1%.
Zrédlo: obliczenia wiasne.

Kolejnym, po weryfikacji statystyk opisowych, eta-
pem opisywanych badan bylo sprawdzenie metoda
Nelsona—Plossera, czy proces generujacy analizowane
szeregi czasowe jest typu TS czy DS. Wyniki tego etapu
przedstawiono w tabeli 1.

Powyzszy test przeprowadzono zaréwno dla cate-
go badanego okresu, jak i dla jego dwuletnich podokre-
séw. Celem takiego postepowania byla cheé sprawdze-
nia, czy otrzymane wyniki sa ,,stabilne w czasie”36. Re-
zultaty zamieszczone w tabeli 1 pozwalaja stwierdzi¢,
ze szeregi czasowe logarytméw dziennych kurséow
USD/PLN i DEM/PLN sa realizacja procesu réznicowo-
-stacjonarnego3”. Ponadto wyniki te wydaja sie stabilne
w czasie. Tylko w jednym przypadku otrzymana war-
tos¢ statystyki F sugeruje odrzucenie tej hipotezy — jed-
nak na ,,niskim” poziomie istotnosci 10%.

Potwierdzenie, ze proces generujacy analizowane
szeregi czasowe jest réznicowo-stacjonarny pozwala na
wykonywanie testow pierwiastkéw jednostkowych. W
ramach opisywanych tu badai przeprowadzono testy
DF, ADF i PP (dla wartosci k od 1 do 10) oraz test KPSS.
Ich wyniki zamieszczono w tabeli 2 (kurs USD/PLN) i
3 (kurs DEM/PLN)38,

W obydwu przypadkach empiryczne statystyki te-
stéw DF, ADF i PP nie pozwalaja na odrzucenie hipote-
zy zerowej, stwierdzajacej obecnos¢ pierwiastka jed-
nostkowego. Rezultaty obliczen sa jakosciowo takie sa-
me we wszystkich podokresach, jak réwniez dla

36 Na poczatku ostatniego analizowanego podokresu (w kwietniu 2000 r.)
zmienil sie rezim kursowy — wprowadzone zostaly plynne kursy walutowe.
Moglo to spowodowaé zmiane charakteru procesu generujacego opisywane
dane, a w konsekwencji niestabilno§¢ wynikéw uzyskanych w trakcie badan.
37 Por. Hamilton (1994, s. 764) podaje wartosci krytyczne dla statystyki F te-
go testu.

38 Otrzymane rezultaty pozwalaja stwierdzi¢, ze proces generujacy dane jest
zintegrowany, rzedu co najmniej 1 (czyli typu I(1) lub I(p), gdzie p > 1). Zwe-
ryfikowano réwniez hipoteze stwierdzajaca, ze proces ten jest typu I(2). Wy-
niki testow DF, ADF i PP (ktérych nie zamieszczono tutaj za wzgledu na obje-
tos¢ artykutu) jednoznacznie wskazuja na nieprawdziwos¢ tej hipotezy.

wszystkich wartoéci parametru k. Ponadto otrzymane w
wyniku obliczen empirycznych statystyki testu KPSS sa
we wszystkich przypadkach statystycznie istotne na po-
ziomie 1%. Na tym poziomie istotno$ci mozna zatem od-
rzuci¢ hipoteze zerowa testu KPSS stwierdzajaca, ze
proces generujacy dane jest stacjonarny (lub trendo-st-
acjonarny), na korzys¢ hipotezy alternatywnej, zgodnie
z ktéra, proces ten jest r6znicowo-stacjonarny. Tym sa-
mym rezultaty testu KPSS potwierdzaja wnioski sfor-
mulowane na podstawie wynikéw testéw DF, ADF i PP.

Opisane powyzej rezultaty testéw statystycznych
nie dostarczaja zadnych dowod6w przeciwko hipotezie
stwierdzajacej, ze logarytmy dziennych kurséw
USD/PLN i DEM/PLN sa realizacja procesu bladzenia
losowego. Podsumowujac ten etap badan mozna wiec
stwierdzi¢, ze nie doprowadzil on do wykrycia faktow,
ktére sa niezgodne z polaczonymi hipotezami efektyw-
noéci informacyjnej i racjonalnych oczekiwan.

Dalsza weryfikacja prawdziwosci wspomnianych
wyzej hipotez opierala sie na wynikach testéw ilorazu
wariancji. Zostaly one podane w tabeli 4 (kurs USD/PLN)
i 5 (kurs DEM/PLN) dla ré6znych wartosci parametru k.

Rezultaty tego testu dla kursu USD/PLN sklaniaja
do uznania, ze model bladzenia losowego dobrze opisu-
je jego zmiany w calym badanym okresie. Wprawdzie 4
sposr6d 9 empirycznych statystyk z(k) sa istotne, lecz na
stosunkowo niskim poziomie istotnosci —10%. Ponadto,
poniewaz wszystkie statystyki z*(k) sa nieistotne, wiec
zgodnie z zasadami interpretacji wynikow testu ilorazu
wariancji, opisanymi w poprzedniej czesci niniejszego
artykulu, mozna stwierdzi¢, ze istotno$é empirycznych
statystyk z(k) jest konsekwencja heteroskedastycznosci i
braku normalnosci rozkladu dziennych stép zwrotu (w
kapitalizacji ciagtej) kursu USD/PLN w okresie styczen
1996 r. — grudzien 2001 r.39 Uzasadnione wydaje sie
wiec stwierdzenie, ze réwnanie (2) (gdzie & spelnia za-

39 Analiza wykresow 2 i 3 pozwala réwniez na sformulowanie takiej tezy.
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Tabela 2 Rezultaty testow pierwiastkow jednostkowych dla logarytmow dziennych kursow

USD/PLN

01.1996-12.2001

Hy: bez dryfu (7)
Hy: z dryfem (9)

1,614060
-2,348592

1,670064
1,568426
1,692501
1,711433
1,691215
1,709841
1,771878
1, 737916
1,719885
1,607511

1}
© 0 N O g kW N =

A

1}
-
(=}

-2,367528
-2,289477
-2,359429
-2,389216
-2,370495
-2,390821
-2,441438
-2,395845
-2,392505
-2,314876

1}
© 0 N O g kW N =

R

1}
-
(=}

1,647273
1,628317
1,652399
1,668309
1,679168
1,688971
1,704380
1,714312
1,721348
1,716229

1}
© 0 N O g kW N =

R

1}
-
(=}

-2,365557
-2,357080
-2,369825
-2,378771
-2,385289
-2,391362
-2,400526
-2,406899
-2,411779
-2,410028

1}
© 0 N O g kW N e

R

1}
-
(=}

132,373***

=
=

Nr 22,001%**

01.1996-12.1997

Statystyka testu Dickey’a - Fullera
3,512887
-0,680316

Statystyka testu ADF — Hy: bez dryfu
3,841641
3, 655135
3,703763
3,778426
3,793970
4,143020
4,070756
3,915364
3,760729
3,420247
Statystyka testu ADF - Hy: z dryfem

-0,638220
-0,569887
-0,576890
-0,611355
-0,593326
-0,602779
-0,624248
-0,558726
-0,570498
-0,546640

Statystyka testu PP — Hy: bez dryfu
3,719627
3,744372
3,794597
3,848551
3,901069
4,010693
4,085264
4,141730
4,172536
4,164422

Statystyka testu PP — Hy: z dryfem
-0,670074
-0,668989
-0,666935
-0,664887
-0,663038
-0,659657
-0,657674
-0,656335
-0,655660
-0,655824

Wyniki testu KPSS

49,468***

4,958%**

01.1998-12.1999

01.2000-12.2001

1,031589 -0,244563
-0,636084 -1,707300
1,083880 -0,258621
1,095786 -0,252428
1,222433 -0,232400
1,171609 -0,205646
1,091190 -0,177603
1,019283 -0,161330
1,081296 -0,202946
1,079728 -0,189946
1,059651 -0,181706
0,992058 -0,203534
-0,561875 -1,695162
-0,537633 -1,905852
-0,371341 -1,804066
-0,377749 -1,743203
-0,498988 -1,657037
-0,576012 -1,611472
-0,507087 -1,554663
-0,505368 -1,606343
-0,522354 -1,594322
-0,584856 -1,637066
1,062359 -0,244842
1,078998 -0,241012
1,127426 -0,240794
1,149973 -0,241339
1,145837 -0,243018
1,130361 -0,244929
1,130696 -0,246834
1,133250 -0,248059
1,134603 -0,249179
1,127305 -0,249559
-0,599075 -1,710130
-0,580325 -1,779614
-0,525205 -1,789966
-0,501428 -1,787280
-0,507606 -1,766188
-0,526502 -1,742601
-0,527679 -1,720491
-0,526386 -1,709252
-0,526458 -1,699891
-0,536231 -1,700972
42,595%%* 12,449***
4,873%** 4,492%**

* istotno$¢ na poziomie 10%,

** jstotno§¢ na poziomie 5%,
*** jstotno$¢ na poziomie 1%.

Zrédlo: obliczenia wtasne.
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Tabela 3 Rezultaty testow pierwiastkow jednostkowych dla logarytmow dziennych kursow

DEM/PLN
01.1996-12.2001 01.1996-12.1997 01.1998-12.1999 01.2000-12.2001

Statystyka testu Dickey’a — Fullera
Hy: bez dryfu (7) -0,079644 1,006577 0,395372 -1,004627
Hy: z dryfem (9) -2,199609 -1,377014 -1,608870 -1,699519

Statystyka testu ADF — Hy: bez dryfu

k=1 -0,041877 1,251575 0,494655 -1,140388
k=2 -0,029909 1,230050 0,568852 -1,228496
k=3 0,002673 1,119646 0,708851 -1,318333
k=4 0,003058 1,349692 0,636189 -1,274065
k=5 0,034889 1,457034 0,639850 -1,361214
k=6 0,015008 1,570881 0,529647 -1,353346
k=7 0,017265 1,655617 0,567953 -1,393059
k=38 0,024212 1,561556 0,622289 -1,359361
k=9 0,014401 1,504260 0,560016 -1,302073
k=10 0,017033 1,455098 0,478629 -1,340830

Statystyka testu ADF — Hy: z dryfem
k=1 -2,048958 -1,183068 -1,504768 -1,698739
k=2 -2,058353 -1,274223 -1,484684 -1,837698
k=3 -1,872756 -1,319616 -1,310357 -1,587744
k=4 -1,844451 -1,062047 -1,348992 -1,497774
k=5 -1,776715 -1,027739 -1,331997 -1,256895
k=6 -1,785340 -0,919098 -1,430777 -1,261768
k=7 -1,744512 -0,819868 -1,406210 -1,379909
k=8 -1,759079 -0,918382 -1,387148 -1,320003
k=9 -1,781681 -0,968182 -1,444022 -1,264028
k=10 -1,841631 -1,085924 -1,602303 -1,133806

Statystyka testu PP — H: bez dryfu
k=1 -0,062092 1,128212 0,432020 -1,030592
k=2 -0,056008 1,141748 0,456893 -1,037720
k=3 -0,041034 1,131812 0,508611 -1,074005
k=4 -0,032198 1,188020 0,522250 -1,097625
k=5 -0,020961 1,227559 0,534033 -1,142041
k=6 -0,016180 1,284115 0,521772 -1,170265
k=7 -0,010748 1,345346 0,524651 -1,189655
k=38 -0,007441 1,371309 0,530856 -1,201106
k=9 -0,005349 1,392237 0,532443 -1,210394
k=10 -0,005055 1,393507 0,520047 -1,227672

Statystyka testu PP - Hy: z dryfem
k=1 -2,113440 -1,249456 -1,537335 -1,644937
k=2 -2,086237 -1,239153 -1,494184 -1,634194
k=3 -2,018705 -1,251615 -1,411758 -1,565351
k=4 -1,981624 -1,202296 -1,394365 -1,526399
k=5 -1,935824 -1,170968 -1,380451 -1,456574
k=6 -1,918348 -1,128222 -1,401093 -1,418555
k=7 -1,898694 -1,085692 -1,399902 -1,395862
k=8 -1,887889 -1,070819 -1,393997 -1,385178
k=9 -1,881997 -1,060042 -1,394740 -1,377786
k=10 -1,883133 -1,062750 -1,415449 -1,360473

Wiyniki testu KPSS

Ny 51,841%** 39,662*** 37,494*** 33,496***
Nt 28,078*** 3,904*** 3,441%** 3,045***

* istotno$¢ na poziomie 10%,

** jstotno$¢ na poziomie 5%,
*** jstotno$¢ na poziomie 1%.

Zrédlo: obliczenia wtasne.
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Tabela 4 Rezultaty testu ilorazu wariancyi dla logarytmow dziennych kursow USD/PLN

01.1996-12.2001 01.1996-12.1997 01.1998-12.1999 01.2000-12.2001

k=2

IW(k) 0,9617 0,8899 0,9444 0,9908

z(k) -1,4868* -2,4604*** -1,2501 -0,2057

z*(k) -0,6310 -0,7388 -0,6376 -0,0937
k=3

IW(k) 0,9817 0,8746 0,9175 1,0531

z(k) -0,4767 -1,8766** -1,2423 0,7987

z*(k) -0,2099 -0,6134 -0,6500 0,3756
k=4

IW(k) 0,9556 0,8507 0,8467 1,0525

z(k) -0,9203 -1,7833** -1,8387** 0,6284

z*(k) -0,4188 -0,6333 -0,9866 0,3030
k=5

IW(k) 0,9385 0,8274 0,8165 1,0436

z(k) -1,0904 -1,7609** -1,8818** 0,4450

z*(k) -0,5117 -0,6707 -1,0351 0,2201
k=6

IW(k) 0,9272 0,8061 0,8221 1,0175

z(k) -1,1418 -1,7495** -1,6149* 0,1583

z*(k) -0,5526 -0,7065 -0,9105 0,0805
k=7

IW(k) 0,9165 0,7629 0,8430 0,9877

z(k) -1,1876 -1,9390** -1,2924* -0,1005

z*(k) -0,5908 -0,8230 -0,7430 -0,0525
k=8

IW(k) 0,9000 0,7351 0,8428 0,9605

z(k) -1,3106* -1,9939* ** -1,1929 -0,2973

z*(k) -0,6682 -0,8826 -0,6963 -0,1594
k=9

IW(k) 0,8894 0,7125 0,8392 0,9427

z(k) -1,3508* -2,0149*** -1,1371 -0,4014

z*(k) -0,7037 -0,9255 -0,6717 -0,2209
k=10

IW(k) 0,8836 0,7017 0,8370 0,9241

z(k) -1,3387* -1,9748*** -1,0789 -0,5020

z*(k) -0,7101 -0,9341 -0,6455 -0,2824

* istotno$¢ na poziomie 10%,
** istotno$¢ na poziomie 5%,
*** jstotnoé¢ na poziomie 1%.
Zrédto: obliczenia wiasne.

lozenie 2), stanowi dobry opis dynamiki zmian kursu
USD/PLN w latach 1996-2001.

Nalezy zauwazy¢, ze powyzsze wnioski sa prawdzi-
we, gdy skroci sie badany okres do lat 1996-1997,
1998-1998 lub 2000-2001. Uzyskane w tym przypadku
wartoéci statystyk z(k) sa wprawdzie istotne, ale wpro-
wadzenie korekty o heteroskedastycznosci i odstepstwa
od normalnosci prowadzi do nieistotnych statystycznie
wartoéci empirycznych statystyk z*(k), co potwierdza
wnioski otrzymane dla okresu 1996—2001.

Ciekawe, ze wzgledu na weryfikacje hipotezy efek-
tywnosci, sa rezultaty uzyskane dla ostatniego z bada-
nych podokreséw — lat 2000-2001. Zadna ze statystyk
z(k) i z*(k) obliczonych dla danych z tego okresu nie

jest statystycznie istotna. Fakt ten mozna réznie zinter-
pretowa¢. Mozliwe jest np. stwierdzenie, ze §wiadczy
on o pewnej niestabilnosci wynikéw w czasie, ponie-
waz rezultaty uzyskane dla ostatniego z podokreséw sa
jako$ciowo inne niz otrzymane dla pozostatych0. Z
drugiej strony mozna argumentowac, ze jest on dowo-
dem, iz po wprowadzeniu plynnego kursu walutowego
polski rynek walutowy (w odniesieniu do dolara ame-
rykanskiego) uzyskal wyzszy niz w poprzednich okre-
sach stopiefi efektywnogci, poniewaz zmiany kursu
USD/PLN cechuje wieksza losowos¢41. Rozstrzygnie-

40 Choé nalezy wyraznie zaznaczyé, ze nie sa to duze roznice.
41 Oczywiscie, hipoteza efektywnosci informacyjnej stale rozpatrywana jest
facznie z hipoteza racjonalnych oczekiwan.
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Tabela 5 Rezultaty testu ilorazu wariancyi dla logarytmow dziennych kurséw DEM/PLN

01.1996-12.2001 01.1996-12.1997 01.1998-12.1999 01.2000-12.2001

k=2

wik) 0,8984 0,8194 0,8866 0,9193

z(k) -3,0454%%* -4,0375%** -2,5506%** -1,8078%*

z*(k) -1,6909** -1,3552* -1,3260* -0,8170
k=3

TW(k) 0,8662 0,8026 0,8206 0,9065

2(k) -3,4848%** -2,9549%** -2,7017%** -1,4033*

z*(k) -1,5450%* -1,0384 -1,4779* -0,6465
k=4

wik) 0,7909 0,8138 0,7047 0,8231

z(k) -4,3387%%* -2,2250%** -3,5428%** -2,1137%%*

z*(k) -1,9829%** -0,8190 -2,0239%** -0,9950
k=5

wik) 0,7491 0,7475 06772 0,7817

z(k) -4,4493% %% -2,5760%** -3,3102%** -2,2276%%*

z*(k) -2,0950%** -0,9873 -1,9600%** -1,0767
k=6

wik) 0,6991 0,7063 0,6562 0,7072

z(k) -4,7227%%* -2,6511%** -3,1216%** -2,6429%%*

z*(k) -2,2929%** -1,0514 -1,9040** -1,3116*
k=7

w(k) 0,6784 0,6519 0,6791 0,6612

z(k) -4,5767%%* -2,8468%** -2,6426%** -2,7706%**

z*(k) -2,2812%%* -1,1614 -1,6525** -1,4130*
k=8

wik) 0,6559 0,5992 0,6733 0,6355

z(k) -4,5108%** -3,0173%** -2,4791%%* -2,7439%**

z*(k) -2,3004%** -1,2622 -1,5789* -1,4303*
k=9

wik) 0,6417 0,5771 0,6611 0,6192

z(k) -4,3763%%* -2,9640%** -2,3067%** -2,6688%**

z*(k) -2,2771%%* -1,2670 -1,5470* -1,4232*
k=10

wik) 0,6326 0,5605 0,6564 0,6061

z(k) -4,2275%%* -2,9102%** -2,2753%%* -2,6086%**

z*(k) -2,2349%** -1,2635 -1,4881* -1,4235*

* jstotno$¢ na poziomie 10%,
** istotno$¢ na poziomie 5%,
*** jstotno§¢ na poziomie 1%.
Zrédto: obliczenia wiasne.

cie, ktére z wymienionych wyzej stwierdzen jest stusz-
ne (lub czy ktérekolwiek z nich jest prawdziwe), moze
stanowi¢ przedmiot dalszych badan.

Podsumowujac rezultaty testu ilorazu wariancji,
oraz opisane wczeéniej wyniki testéw pierwiastkow
jednostkowych dla kursu USD/PLN nalezy, zdaniem
autor6w, stwierdzi¢, ze model btadzenia losowego jest
dobrym opisem dynamiki zmian logarytméw dzien-
nych notowan tego kursu. Oznacza to, ze w trakcie ba-
dan opisanych w niniejszym artykule nie znaleziono
zadnych dowoddéw, ze ksztaltowanie sie kursu
USD/PLN w latach 1996-2001 jest niezgodne z pola-
czonymi hipotezami efektywnoéci informacyjnej i ra-
cjonalnych oczekiwan.

Nieco inne wnioski ptyna z analizy tabeli 5, w ktd-
rej zaprezentowano rezultaty testu ilorazu wariancji dla
kursu DEM/PLN. Wszystkie statystyki z(k) i z*(k) obli-
czone dla danych z calego badanego okresu sa istotne
na poziomie istotnoéci 5%, wszystkie za$ poza dwiema
sa réwniez istotne na poziomie 1%. Wyniki uzyskane
dla podokresoéw sa podobne, z wyjatkiem istotnosci sta-
tystyk z*(k), ktéra sie wyraznie zmniejsza. Znaczna ich
cze$¢ pozostaje jednak istotna — pomijajac rezultaty
uzyskane dla pierwszego analizowanego podokresu.

Powyzsze rezultaty dostarczaja dowod6éw prze-
ciwko hipotezie, ze logarytmy kursu DEM/PLN w la-
tach 1996-2001 zmienialy sie zgodnie z modelem bta-
dzenia losowego. Wniosek ten jest réwniez prawdziwy,
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Tabela 6 Analiza wspolczynnikow korelacji dla logarytmicznych stop zwrotu z kursow

USD/PLN ¢ DEM/PLN w latach 1996-2001

Rzad  Wspolczynnik Statystyka Q p-value
autokorelacji (Ljung-Box)
USD/PLN
1 -0,036 2,0036 0,157
2 0,048 5,4557 0,065
3 -0,072 13,301 0,004
4 -0,003 13,316 0,010
5 -0,001 13,316 0,021
6 -0,007 13,395 0,037
7 -0,031 14,887 0,037
8 0,009 15,018 0,059
9 0,004 15,046 0,090
10 0,056 19,786 0,031

Wspolczynnik Statystyka p-value
autokorelacji Q (Ljung-Box)
DEM/PLN
-0,100 15,096 0,000
0,001 15,098 0,001
-0,118 36,300 0,000
0,009 36,426 0,000
-0,066 43,135 0,000
0,054 47,525 0,000
-0,028 48,760 0,000
0,018 49,279 0,000
0,012 49,487 0,000
0,031 50,916 0,000

Zradlo: obliczenia wlasne.

gdy badany szereg czasowy zostanie skrécony o obser-
wacje z dwdch pierwszych lat tego okresu.

Podsumowujac przedstawione powyzej wyniki na-
lezy stwierdzi¢, ze zaobserwowana w latach 1996-2001
dynamika kursu DEM/PLN jest niezgodna z postulowa-
na przez hipotezy efektywnosci informacyjnej i racjo-
nalnych oczekiwan.

Otwarta kwestia jest identyfikacja przyczyn takiego
stanu rzeczy. Pewnych wskazéwek moze dostarczy¢ ana-
liza ilorazéw wariancji IW(k) uzyskanych dla réznych
wartoéci parametru k. Wszystkie one sa mniejsze od jed-
nosci oraz maleja wraz ze wzrostem wartosci parametru
k. Na podstawie r6wnoéci (6) mozna wiec stwierdzic, ze
logarytmiczne stopy zwrotu z kursu DEM/PLN charakte-
ryzuja sie przewaga ujemnych wskaznik6w autokorelacji
(do rzedu 10 wlacznie). Aby zweryfikowac te teze, prze-
prowadzono analize wspdlczynnikéw autokorelacji. Dla
poréwnan zastosowano ja réwniez dla danych o kursach
USD/PLN. Wyniki zaprezentowano w tabeli 6.

Potwierdzaja one teze o dominacji negatywnych
wsp6iczynnikéw autokorelacji w szeregu logarytmicznych
stép zwrotu z kursu DEM/PLN z lat 1996-2001. Otrzyma-
ne na ich podstawie empiryczne statystyki Q Ljunga—Boxa
sq istotne na poziomie istotnosci 0,1% i tym samym po-
twierdzaja odrzucenie hipotezy bladzenia losowego dla
kursu DEM/PLN42. W przypadku kursu USD/PLN wnio-
ski, ktére mozna sformulowaé na podstawie analizy
wsp6lczynnikéw autokorelacji i statystyk Ljunga—Boxa sa
inne. Blisko polowa otrzymanych wartosci statystyk Q jest
bowiem nieistotna na poziomie istotnosci 5%.

Dominacja negatywnych wspétczynnikéw korela-
cji w szeregu czasowym st6p zwrotu z kursu DEM/PLN
moze wyjaéni¢ zaobserwowane niezgodnosci z hipoteza
efektywnosci informacyjnej i racjonalnych oczekiwan.

42 Statystyka Q Ljunga-Boxa stuzy do testowania hipotezy zerowej autokore-
lacji (do pewnego rzedu) w analizowanym szeregu czasowym — por. Mills
(1999, s. 31).

Przyczyna powstawania tych negatywnych autokorelacji
moze by¢ np. czasowe przestrzelenie kursu DEM/PLN —
tak jak to w modelu Dornbuscha, opisanym w poprzed-
niej czesci niniejszego artykutu. Nalezy jednak pamietac,
ze w modelu Dornbuscha czynnikiem wywolujacym
przestrzelenie kursu walutowego sa dzialania banku
centralnego. Poniewaz dziatania te sa stosunkowo rzad-
kie, wiec mato prawdopodobne jest, ze beda powodowac
ujemne autokorelacje niskiego rzedu w szeregu dzien-
nych stép zwrotu z kursu walutowego. Z tego powodu
mozna watpi¢, ze model Dornbuscha pozwoli wyjasni¢
zaobserwowane zjawiska. Inne uzasadnienie moze zo-
sta¢ sformulowane na gruncie teorii behawioralnych,
ktére przyczyn powstawania takich korelacji upatruja w
blednych (systematycznie) decyzjach inwestoréw. Taka
teza wymaga jednak dalszych badan. Dalsze badania mo-
ga réwniez dotyczy¢ ekonomicznej istotnosci ujemnych
autokorelacji kursu DEM/PLN. W szczeg6lnosci intere-
sujaca moze by¢ weryfikacja zyskownosci strategii doko-
nywania transakcji zakupu i sprzedazy marki niemiec-
kiej wykorzystujacych te autokorelacje.

Podsumowanie

Opisane w niniejszym artykule rezultatow testy pier-
wiastkéw jednostkowych, testu ilorazu wariancji oraz
analizy wspoétczynnikéw korelacji daja podstawy do
stwierdzenia, ze w latach 1996-2001 ksztaltowanie
sie kursu USD/PLN bylo zgodne z hipoteza efektyw-
nosci informacyjnej oraz racjonalnych oczekiwan. W
tym samym czasie dynamika zmian kursu DEM/PLN
byla niezgodna z postulowana przez te hipotezy.
Przyczyna tego zjawiska nie zostala znaleziona.
Uzyskane wyniki pozwalaja réwniez na sformulo-
wanie tezy, ze wprowadzenie systemu kurséw plyn-
nych w kwietniu 2000 r. spowodowalo, iz rynek dolara
amerykanskiego w Polsce wieksza efektywnosc.
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