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Streszczenie

W artykule przestawiono wyniki analizy zjawiska przewidywalno$ci premii za ryzyko na rynku
akcji (opartej na polskich i amerykanskich danych), dowodzac jego istnienia na obu tych rynkach.
Jako zmienng objasniajaca premie za ryzyko wykorzystano stopg dywidendy. Ze wzgledu na
persystencje tego wskaznika poddano go modyfikacji, dzieki ktérej uzyskano stabilnoéé¢ parametréw
w réwnaniu predykcyjnym. Poréwnano réwniez btedy prognozy powstale w wyniku zastosowania
modelu predykcyjnego z prognoza modelu opartego na $redniej historycznej stopie zwrotu. Dla obu
rynkéw wykazano wyzszo$¢ modelu uwzgledniajacego przewidywalno$é stép zwrotu. Ponadto
w artykule pokazano, ze wlasciwo$ci wariancji stép zwrotu na rynku akcji podwazajg zasadnosé
stosowania procesu btadzenia losowego do opisu ksztattowania sig cen na tym rynku.

Stowa kluczowe: przewidywalno$¢ stép zwrotu, stopa dywidendy, btgdzenie losowe

JEL: C22, G1, G17

* Narodowy Bank Polski, Departament Systemu Finansowego; e-mail: fijalkowska.jolanta@gmail.com.



50 J. Fijatkowska

1. Wstep!

Przewidywalno$¢ stép zwrotu, nazwana przez Johna Cochrane’a nowym faktem w finansach
(Cochrane 1999), sprowadza sie do mozliwosci wyznaczania warunkowej warto$ci oczekiwane;j
przyszlej stopy zwrotu na rynku akcji z wykorzystaniem obserwowalnych zmiennych finanso-
wych, znanych ex ante (Keim, Stambaugh 1986). Warunkowa warto$¢ oczekiwana stopy zwrotu
zmienia sie w czasie jedynie wtedy, gdy stopy zwrotu sg przewidywalne. Badania empiryczne prze-
prowadzane na poczatku drugiej potowy XX w. wskazywaly na nieprzewidywalno$¢ stép zwrotu.
Bezposrednio wigzata sie z tym stalo§¢ warunkowej oczekiwanej stopy zwrotu. Dopiero badania
z ostatnich lat dowiodtly, ze mozliwe jest przewidywanie przysztych stép zwrotu.

Przewidywalno$¢ stép zwrotu wcigz jest zagadnieniem bardzo kontrowersyjnym — ma zaréw-
no wielu zwolennikéw, jak i przeciwnikéw. Celem tego artykutu jest przede wszystkim przedsta-
wienie istoty przewidywalnosci i jej ekonomicznego uzasadnienia. Artykul zawiera rowniez empi-
ryczna weryfikacje prezentowanych teorii. Weryfikacja ta opiera sie jedynie na dwéch zestawach
danych i nie stanowi niepodwazalnego dowodu stawianych tez. Niemniej jednak moze by¢ trakto-
wana jako punkt wyjécia do dalszych badan, zwtaszcza w odniesieniu do polskiego rynku akcji.
Weryfikacji dokonano na podstawie rocznych danych z rynku amerykanskiego i miesigcznych da-
nych z rynku polskiego. R6zna czestotliwosé danych wigzata sie z ograniczeniami w wykorzysta-
niu danych rocznych dla Polski. Niestosowanie rocznych danych dla polskiego rynku sprawia, ze
niemozliwe jest pelne sprawdzenie hipotezy o przewidywalnosci stép zwrotu na tym rynku, zja-
wisko to dotyczy bowiem przede wszystkim stép zwrotu o matlej czestotliwosci. Niemniej jednak
wyniki oparte na miesigcznych danych dajg juz podstawe do wyciggania wnioskéw.

Przewidywalnosci stép zwrotu przeciwstawia sie hipoteze méwiaca, ze ceny na rynku akcji
ksztaltujg sie zgodnie z procesem btgdzenia losowego (hipoteza random walk). Hipoteza ta zaklada,
ze stopy zwrotu sg niezaleznymi zmiennymi majagcymi identyczny rozktad. W artykule zestawio-
no prognozy sformutowane dzigki zastosowaniu modelu zaktadajacego przewidywalno$¢ i modelu
opartego na Sredniej historycznej. Na tej podstawie przeanalizowano ich skutecznoéé¢ w progno-
zowaniu przyszlej stopy zwrotu i stwierdzono wyzszo$¢ modelu uwzgledniajacego predykcje stép
zwrotu, zwlaszcza na podstawie danych amerykanskich.

Istotnym zagadnieniem poruszanym w artykule jest persystencja stopy dywidendy. Wskaznik
ten, jako zmienna objasniajaca stopy zwrotu na rynku akcji, cechuje sie bardzo wysokim wspét-
czynnikiem autokorelacji, co sprawia, ze testy pierwiastka jednostkowego wskazujg na wystepo-
wanie trendu stochastycznego lub deterministycznego w szeregu danych. Aby umozliwi¢ prawi-
dlowe wnioskowanie, zmienna ta zostata poddana modyfikacji zaproponowanej przez Lettau i Van
Nieuwerburgha (2008). Dzigki temu uzyskano stabilno$¢ parametréw modelu przy zachowaniu tre-
$ci ekonomicznej tej zmiennej.

1 W niniejszej pracy stosowane jest pojecie przewidywalnosci stép zwrotu akcji, ktére jest polskim odpowiednikiem
wyrazenia stock return predictability. W literaturze polskiej wyrazenia ,przewidywalno$¢ stép zwrotu” uzywa
Zielonka (2008).
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2. Opis danych uzytych w badaniu

W badaniu uzyto dwoch zestawéw danych: dla gieldy polskiej i amerykanskiej. Zmienna objaénia-
na w réwnaniach regresji byta kazdorazowo logarytmiczna premia za ryzyko, liczona jako réznica
pomiedzy logarytmiczna stopa zwrotu akcji a logarytmiczna stopa wolnag od ryzyka.

Dane amerykanskie sg rocznymi informacjami dotyczacymi indeksu New York Stock Exchange
(NYSE) dla poszczegélnych lat kalendarzowych z okresu 1926-2002. Obejmujg one stope dywi-
dendy oraz stope zwrotu z portfela inwestycyjnego replikujacego indeks NYSE. Liczba obserwacji
wynosi 77. Stopa dywidendy jest liczona jako iloraz dywidendy wyplaconej w danym roku oraz
warto$ci indeksu na koniec danego roku. Dla danych rocznych stopa wolng od ryzyka jest stopa
zwrotu uzyskana z rolowania co kwartat trzymiesiecznych bonéw skarbowych (tabela 1, wykres 1).
Zrédlem danych jest Center for Research in Security Prices (CRSP).

Dane dla Polski obejmujg okres od kwietnia 2000 do kwietnia 2009 r. Sa to miesieczne infor-
macje dotyczace stopy zwrotu z portfela inwestycyjnego replikujacego indeks WIG oraz stopy dy-
widendy (tabela 2, wykres 2), wyznaczone na koniec poszczegélnych miesigcy. Stopa dywidendy
w ujeciu miesiecznym jest liczona jako iloraz sumy dywidend wyptaconych w okresie od r — 11 do
t oraz warto$ci indeksu WIG na koniec miesigca ¢. Liczba obserwacji wynosi 109. Gielda Papie-
row Warto$ciwych w Warszawie funkcjonuje od 1991 r., lecz przedzial czasowy obserwacji zawe-
zono ze wzgledu na brak codziennych notowan w pierwszym okresie dzialania gieldy oraz z po-
wodu ograniczonego zakresu informacji na temat stopy dywidendy. Funkcje stopy zwrotu wolnej
od ryzyka pelni stopa zwrotu jednomiesiecznych bonéw skarbowych. Zrédtem danych jest Gielda
Papier6w Wartosciowych w Warszawie oraz Thomson Reuters.

3. Hipoteza random walk - losowe ksztaltowanie sie stop zwrotu na rynku
akcji

Na poczatku XX stulecia Bachelier (2006), obserwujac ksztattowanie sig cen na rynku akcji, stwier-
dzit, Ze sg one przyktadem bladzenia losowego (random walk). Termin ten zostat spopularyzowany
przez Malkiela (1973). Hipoteza random walk moze by¢ przedstawiona nastepujaco®:

P =utp TE,

1)
P =In(®,) 2)
Zi THUTE, 3)
Z, =Ap, 4)
gdzie:
P, — cena w ujeciu logarytmicznym w okresie ¢,

P,.1 — cena w okresie t + 1,
¢, — skladnik losowy w okresie ¢ + 1,
U — parametr.

2 Hipoteza random walk w postaci podanej przez Lo i MacKinlaya (1988) jest btadzeniem losowym z dryfem. Dlatego
w réwnaniu (1) wystepuje dryf .
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Istnieje jednak kilka wariantéw hipotezy bladzenia losowego w zaleznosci od zatozen odno-
$nie do sktadnika losowego w réwnaniu (3). Mozna przyjac, ze sktadniki losowe w kazdym okresie
sg niezalezne i majg jednakowe rozkltady. Niezaleznosé jest jednak dos¢ silnym zatozeniem, ktére
implikuje brak korelacji sktadnikéw losowych oraz brak korelacji nieliniowych funkcji sktadni-
kow losowych. Zalozenie, ze sktadniki losowe majg identyczne rozktady, wydaje sig¢ mato wiary-
godne, zwlaszcza jesli analiza obejmuje dlugi szereg czasowy. W ciggu lat zmieniajg sie bowiem
warunki funkcjonowania podmiotéw gospodarczych — pod wzgledem ekonomicznym, technolo-
gicznym, instytucjonalnym czy regulacyjnym — co determinuje ceny akcji na rynku gietdowym.
Rozwazamy zatem zmodyfikowane wersje hipotezy bladzenia losowego. Stabszym zalozeniem jest
przyjecie, ze skladniki losowe sg jedynie niezalezne. Niezalezno$¢ oznaczalaby mozliwos¢ wyste-
powania wariancji skladnika losowego zmiennej w czasie, cho¢ kowariancja stép zwrotu z réz-
nych okreséw (jak réwniez kowariancja wszelkich nieliniowych funkcji stép zwrotu z ré6znych
okreséw) bylaby zerowa. Mozna jednak ztagodzi¢ zalozenie o niezaleznoéci, przyjmujac, ze sklad-
niki losowe majg by¢ jedynie nieskorelowane. Zezwala sig w ten sposéb na wystepowanie zmien-
nej w czasie wariancji, jak rowniez zaleznosci pomiedzy nieliniowymi funkcjami reszt modelu (3).
Mogg zatem zachodzi¢ nastepujace zaleznosci: cov(e,,¢,.,) = 0, cov(e, &) # 0.

Testowanie hipotezy bladzenia losowego zakladajacej nieskorelowanie stép zwrotu mozna
przeprowadzi¢ za pomoca testu Ljunga—Boxa. Test ten weryfikuje taczng istotno$¢ wspélczynni-
kéw autokorelacji do rzedu m wilacznie. Hipoteza zerowa tego testu zaklada, ze wspétczynniki te
sg TOwne Zzero.

Wspélczynniki autokorelacji i statystyke Q testu Ljunga—Boxa dla amerykanskich danych
(roczne logarytmiczne premie za ryzyko) prezentuje tabela 3. Nie ma podstaw do odrzucenia hipo-
tezy o zerowaniu sie wspétczynnikéw autokorelacji nawet do 12. rzedu.

Do podobnego wniosku mozna dojé¢, analizujac dane miesigeczne dla polskiego rynku akcji.
Wszystkie wspoélczynniki autokorelacji sg bowiem statystycznie nieistotne, nie ma wiec podstaw
do odrzucenia hipotezy zerowej o zerowaniu sie wsp6lczynnikéw autokorelacji (tabela 4). Anali-
zowane stopy zwrotu, dotyczace zar6wno polskiej, jak i amerykanskiej gieldy, sa zatem nieskore-
lowane ze sobg, co potwierdza hipoteze bladzenia losowego w najstabszej z przytoczonych wers;ji.

Istotno$¢ wspolczynnikéw autokorelacji uzyskuje sig jednak dla danych o wyzszej czestotliwo-
$ci, np. dziennej i tygodniowej, na co wskazujg Campbell, Lo, MacKinlay (1997) oraz Lo i MacKin-
lay (1988). Dodatnia korelacja stép zwrotu w praktyce oznacza, ze prawdopodobieristwo dodatniej
(ujemne;j) stopy zwrotu w dniu ¢ + 1 jest nieznacznie wieksze niz prawdopodobiefistwo ujemne;j
(dodatniej) stopy w tym okresie, pod warunkiem ze w dniu # stopa zwrotu byta réwniez dodatnia
(ujemna). Efekt ten jest jednak na tyle maly, ze nie ma jednoznacznych dowodéw na istnienie stra-
tegii inwestycyjnej pozwalajacej osiagnac zysk dzieki tej wlasciwosci stép zwrotu.

Do kwestionowania zasadno$ci stosowania procesu bladzenia losowego do symulowania
ksztaltowania sie cen akcji moze sktania¢ wystepowanie ujemnej autokorelacji stép zwrotu obej-
mujacych dlugie okresy (stopy zwrotu stanowiace sume stép zwrotu z poszczegélnych podokre-
sow). To zjawisko jest nazywane powracaniem do $redniej i mierzy sie je najczesciej za pomoca
bezwarunkowej kowariancji (Poterba, Summers 1988; Fama, French 1988b). Ujemna bezwarunko-
wa kowariancja zmniejsza bezwarunkowa wariancje dla stép dilugookresowych. Stopy zwrotu wy-
kazujg zatem tendencje do powracania do swojej dlugookresowej $redniej. Nie am jednak jedno-
znacznych dowodéw empirycznych na istnienie tego zjawiska. O ile bowiem wystepowalo ono dla
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logarytmicznych st6p zwrotu na rynku amerykanskim w latach 1926—1985 (Campbell, Lo, Mac-
Kinlay 1997), o tyle zanika w przypadku stép zwrotu obejmujacych jedynie okres powojenny (Co-
chrane 2001). Nie mozna ponadto jednoznacznie okresli¢ okresu, dla ktérego nalezy wyznaczac
stopy zwrotu, tak aby mozna bylo zaobserwowaé zjawisko powracania do $redniej. Istniejg wiec
trudnosci z pomiarem tego zjawiska, gdyz wymagaloby to postugiwania sie bardzo dtugimi szere-
gami czasowymi, umozliwiajagcymi wyznaczenie wariancji dtugookresowych stép zwrotu.
Hipoteze btadzenia losowego zdecydowanie podwazaja wlasciwosci wariancji stép zwrotu
wyznaczanych dla r6znej dtugosci horyzontéw inwestycyjnych. Gdyby pojedyncze stopy zwro-
tu (7, 7,,.... 7., ,) mialy jednakowe rozktady i byly niezalezne, a ich wariancja (02) byla stata, to

2

varr, + varr,,, +varr, , +...+varr,,, | =no (5)

Odchylenie standardowe stopy zwrotu sktadajacej sie z n stép w ujeciu jednookresowym byltoby
natomiast réwne o/y/n.

Wariancje stép zwrotu, do ktérych wyznaczenia uzyto analizowanych szeregéw, nie pozwalajg
na potwierdzenie powyzszych zaleznosci. Tabela 5 pokazuje, ze wariancja logarytmicznych premii
za ryzyko wyznaczonych na bazie indeksu NYSE dla horyzontéw inwestycyjnych dtuzszych niz
jednookresowe charakteryzuje sie tendencjg malejaca. Odchylenie standardowe zmniejsza sie na-
tomiast szybciej niz w tempie odwrotnosci pierwiastka kwadratowego z liczby okreséw uwzgled-
nionych przy wyliczaniu stopy zwrotu. W przypadku polskich danych wariancja w ujgciu jedno-
okresowym wzrasta wraz z wydluzaniem horyzontu inwestycyjnego; jesli jednak prawdziwa jest
hipoteza bladzenia losowego, to powinna pozostac stata (tabela 6). W ujeciu matematycznym réz-
nice miedzy ryzykiem wyrazonym w postaci wariancji dla okreséw kroétkich i dtugich sg mozliwe
jedynie wtedy, gdy oczekiwane stopy zwrotu zmieniaja sie w czasie.

Za pomocg testu ilorazu wariancji mozna zweryfikowaé istotnoéé¢ réznic miedzy wariancja-
mi dla ré6znych horyzontéw czasowych. Test ten zostal zaprezentowany m.in. w artykutach Lo,
MacKinlaya (1988) oraz Cochrane’a (1988). Iloraz wariancji, przy spelnieniu hipotezy zerowej
mowiacej, ze stopy zwrotu sg niezalezne i majg identyczne rozklady, powinien wynosi¢ 1. Iloraz
wariangcji dla n-okresowej stopy zwrotu wyraza sie nastepujagcym wzorem:

VR(n) = Yar(r) (6)
nVar(r,)
gdzie:
Var(r") - wariancja n-okresowej stopy zwrotu,
Var(r,) - wariancja jednookresowej stopy zwrotu.

Asymptotyczny rozklad VR(n) przy spetnieniu hipotezy zerowej ma postaé:
NnT (VR(n)—1) ~N(0,2(n-1))
Dla 10-letnich logarytmicznych premii za ryzyko z rynku amerykanskiego (n = 10, 7= 77) sta-

tystyka testowa wynosi -2,065. Wpada zatem w obszar krytyczny testu, co pozwala stwierdzié, ze
stopy zwrotu nie sg niezalezne i nie majg identycznych rozktadow.
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Dla 10-miesigcznych logarytmicznych premii za ryzyko (n = 10, 7= 109) z polskiego rynku ak-
cji warto$¢ statystyki testowej wynosi 4,67, co pozwala odrzuci¢ hipoteze zerows, ze stopy zwrotu
sg niezalezne i majg identyczne rozklady.

4. Przewidywalnos¢ stop zwrotu na rynku akcji — uzasadnienie ekonomiczne

Aby przedstawi¢ ekonomiczng zasadno$é¢ przewidywalnosci stép zwrotu, nalezy przeksztalcié
nastepujace réwnanie tozsamosciowe (Cochrane 2006):

+ Dt+1 (7]

gdzie:

R,,, - stopa zwrotu brutto w okresie ¢ + 1,

P., —cena akcji w okresie £ + 1,

D,., - wartos¢ dywidendy wyplaconej w okresie ¢ + 1.

Po zlogarytmowaniu, rozwinieciu w szereg Taylora wokét punktu P/D = exp(p — d) oraz
zastosowaniu operatora warunkowej wartosci oczekiwanej otrzymuje sie nastgpujacy zapis
(Campbell, Shiller 1989):

)2 7dt zconst+Etipj’l(AdefrHj) [8]

j=1

Powyzsza réwnoé¢ moze zaistnied, jeéli zatozymy, ze lim,_ o’ (p..,—d,,;)=0. Warunek
ten eliminuje powstawanie babli cenowych. Niespelnienie powyzszego zalozenia oznacza-
toby bowiem, ze inwestor nabywajacy papier warto$ciowy nie oczekuje wyplaty dywiden-
dy, lecz uznaje za celowe utrzymywanie akcji w swoim portfelu inwestycyjnym ze wzgledu
na mozliwo$¢ ich odsprzedania po wyzszej cenie w péZzniejszym okresie. Cho¢ takie rozu-
mowanie moze wydawac¢ sie stuszne, traci sens, gdy inwestor odkupujacy akcje réwniez be-
dzie oczekiwal, ze ich warto$¢ wzrosnie. Oznaczatoby to, ze ceny akcji muszg ciggle rosnac.
Powstataby wiec piramida finansowa, ktéra musiataby kiedy$ runa¢ — ceny akcji nie mogg
bowiem rosnagé¢ w nieskonczonosé (Cochrane 2001).

Zgodnie z réwnaniem (8), jesli wskaznik ceny do dywidendy jest wysoki, nalezy ocze-
kiwa¢ albo niskich stép zwrotu w przyszlosci, albo wysokiego przyrostu dywidendy (Lettau,
Ludvigson 2009). Ceny sa zatem relatywnie wysokie w poréwnaniu z dywidenda w przypad-
ku, gdy oczekuje sie dynamicznego wzrostu dywidendy lub gdy przewiduje sie niskie stopy
zwrotu z danej inwestycji.

Objasnianie stép zwrotu za posrednictwem stopy dywidendy zobrazowano réwniez za
pomoca réwnania przedstawiajacego wariancje wskaznika ceny do dywidendy. Mozna je
otrzymac przez przeksztalcenie réwnania (8).

var(p,—d) =cov(p, —d,, ipf’lAde)— cov(p,~d,, ipf’lrw.) 9)

J=1 Jj=1
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Campbell (1991) i Cochrane (1992) podjeli prébe oszacowania udziatu poszczegélnych skla-
dowych prawej cze$ci rownania (9) w wariancji wskaznika ceny do dywidendy. Okazalo sig, ze
udzialy przemnozone przez 100 wyniosty dla pierwszego sktadnika -34, a dla drugiego 138. Anali-
za udziatu poszczegélnych sktadowych w wariancji wskaznika ceny do dywidendy nasuwa wnio-
sek, ze prawie cata zmienno$¢ tego wskaznika wynika z jego kowariancji z przysztymi stopami
zwrotu. W relacji:

COV(p,* dz > Zp‘/ilAdtﬂ' cov(p,— dz > Epjilrtﬂ')
Jj=1

1 — J=1 _ / [10)
Var(p, n dz) Var(P, n dt)
A B

A i B odpowiadaja wspoétczynnikom regresji, w ktérych zmiennymi objasnianymi sa: przyrost dy-
widendy oraz stopy zwrotu, a zmienng obja$niajaca jest wskaznik ceny do dywidendy. Zaréwno
przyrost dywidendy, jak i stopy zwrotu sa wyrazone jako nieskoficzone sumy, co mozna interpre-
towac jako istnienie zaleznosci pomiedzy stopg dywidendy a dtugookresowym przyrostem dywi-
dendy oraz stopg zwrotu wyznaczong dla dtugiego okresu inwestycyjnego. Z zaleznosci tej wyni-
ka réwniez, ze mozna przewidywac¢ jedynie stopy zwrotu dla dlugich okreséw inwestycyjnych.
W tabelach 7 i 8 zaprezentowano wyniki oszacowan parametrow regresji dla modeli objasniaja-
cych ksztattowanie stép zwrotu dla réznych dtugosci okreséw za pomoca zmodyfikowanej stopy
dywidendy. Szacowane réwnania mialy nastepujaca postac:

k ~
Zer = a+/5(dpt)+ 8t+k (11)
i=1

gdzie:
k
S'r,,, — suma logarytmicznych stép zwrotu pomniejszonych o stopg wolng od ryzyka,
i=1

(dp,) - zmodyfikowana stopa dywidendy; modyfikacja dla danych amerykanskich polegata
na odjeciu dla dwéch wyréznionych podpréb sredniej dla kazdej podpréby, a dla danych polskich
— na usunieciu trendu deterministycznego.

Jak wynika z tabeli 7, wraz z wydluzaniem horyzontu, dla ktérego wyznaczana jest stopa
zwrotu, zwiegksza sie mozliwo$¢ jej objasniania za pomoca stopy dywidendy. Ze wzgledu na brak
danych o przyroscie dywidendy niemozliwe jest oszacowanie parametréw réwnania, w ktérym
zmienng objasniang bytby przyrost dywidendy, a zmienna objasniajacg stopa dywidendy. Znak
oszacowan parametru rownania regresji (11) jest zgodny z oczekiwaniami wynikajacymi z réwna-
nia (8). W réwnaniu tym wysoki poziom wskaznika ceny do dywidendy wiaze sie z niskimi przy-
sztymi stopami zwrotu. W réwnaniu (11) wskaznik ceny do dywidendy zastgpita stopa dywidendy,
ktéra jest liczba przeciwng wzgledem wskaznika ceny do dywidendy w ujeciu logarytmicznym.
W zwigzku tym nalezalo réwniez oczekiwaé dodatniego znaku przy estymatorze parametru
w réwnaniu regres;ji (11).

Estymacja zaréwno dla danych amerykanskich (tabela 7), jak i dla danych polskich (tabela
8) potwierdza, ze premie za ryzyko mozna tym lepiej objasni¢, im dtuzszy jest okres, dla ktérego
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liczony jest ten wskaznik. W literaturze przedmiotu czesto wykorzystuje sie logarytmiczng pre-
mie za ryzyko zamiast logarytmicznej stopy zwrotu, gdyz dzieki temu tatwiej objasnia¢ zmiany
tak sformutowanej zmiennej zaleznej (Cochrane 2001; Brandt van Binsbergen 2007). Pod wzgle-
dem wartosci logarytmiczne stopy zwrotu w minimalnym stopniu odbiegajg od wartosci logaryt-
micznych premii za ryzyko. Uzycie jedynie logarytmicznej premii za ryzyko w réwnaniu regres;ji
(11) mogloby sie wydawac¢ powaznym uchybieniem, gdyz zmiana stopy dywidendy moglaby w ca-
tosci zaleze¢ od zmian stopy wolnej od ryzyka, stanowiacej cze$¢ skladowa stopy zwrotu. Warto-
$ci premii za ryzyko oraz przyrostu dywidendy mogtyby by¢ zatem nawet warto$ciami statymi.
Nie potwierdzajg tego jednak dane empiryczne, poniewaz zmiany stopy wolnej od ryzyka sg zbyt
male, aby wyjasni¢ zmiany stopy dywidendy z akcji wchodzacych w sklad indeksu gietdowego
(Campbell, Lo, MacKinlay 1997). Zmiany stopy dywidendy sg zatem determinowane zmianami
premii za ryzyko, czyli zmianami w wynagradzaniu za ponoszone ryzyko.

Przy wyznaczaniu dtugookresowych stép zwrotu za pomocg sumowania kréotkookresowych
wynikéw warto zwrdci¢ uwage na zjawisko naktadania sig stép zwrotu. Gdy liczba pojedynczych
stop zwrotu uwzglednianych w stopie sktadanej jest relatywnie duza w poréwnaniu z wielko-
$cig proby, rozktad statystyki R2, jak réwniez statystyki t moze nie mie¢ odpowiedniego rozktadu
asymptotycznego (Valkonov 2003). W zwiazku z tym w niniejszym artykule (poza tabelami 7 i 8)
stosowane sg stopy zwrotu, w ktérych zjawisko nakladania sie nie wystepuje.

5. Persystencja zmiennej objasniajacej w réownaniu predykcyjnym stop
zwrotu

5.1. Persystencja stopy dywidendy

7 réwnania (8) wynika, ze mozliwe jest przewidywanie przysztych stép zwrotu za pomocg stopy
dywidendy. Zmienna objasniajaca cechuje sig jednak wysokim poziomem persystencji (wykres 3,
wykres 4). Objawia sie to tym, ze funkcja autokorelacji zlogarytmizowanej stopy dywidendy nie
wygasa geometrycznie, lecz wykres tej funkcji powoli zbiega do zera. W literaturze dotyczace;j
przewidywalnosci stop zwrotu dominujg jednak modele, w ktérych wykorzystuje sig persystent-
ng stope dywidendy (Barberis 2000; Campbell, Viceira 2002). W zwigzku z tym testy pierwiastka
jednostkowego nie daja podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej o niestacjonarnos$ci tej zmien-
nej. Dodatkowo uwzglednienie tego faktu sprawia, ze stopa dywidendy w réwnaniu objasniajacym
stopy zwrotu na rynku akcji staje sig nieistotna statystycznie (por. Brandt, van Binsbergen 2007).

Hipoteza o niestacjonarnosci szeregu czasowego zawierajacego zlogarytmizowang stope dy-
widendy dla rynku amerykanskiego zostata poddana weryfikacji za pomocg rozszerzonego testu
Dickeya—Fullera oraz testow KPSS i Phillipsa—Perrona (tabela 9). W zadnej wersji testu ADF nie ma
podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej, Ze analizowany szereg ma pierwiastek jednostkowy, przy
poziomie istotnosci 5%. Test KPSS, w wersji ze stalg, potwierdza niestacjonarnosé szeregu przy
poziomie istotnosci 5%, podczas gdy w wersji ze stalg i trendem deterministycznym wyniki testu
nie pozwalaja odrzuci¢ hipotezy zerowej o trendostacjonarnos$ci analizowanego szeregu, przy po-
ziomie istotno$ci wynoszacym 1%, 5% lub 10%. Test Phillipsa—Perrona nie pozwala odrzuci¢ hi-
potezy zerowej o wystepowaniu pierwiastka jednostkowego.
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Do odmiennych wnioskéw mozna dojsé, testujac wystepowanie pierwiastka jednostkowego
w szeregu zlogarytmizowanej stopy dywidendy dla polskich danych za pomocg testu ADF (tabela
10). Wyniki testu pozwalajg odrzuci¢ hipoteze zerowg o niestacjonarnoéci szeregu przy poziomie
istotno$ci 5% na rzecz hipotezy alternatywnej o trendostacjonarnosci zmiennej. Podobne rezultaty
uzyskuje sie za pomoca testu KPSS. W wersji ze stala potwierdza on niestacjonarno$¢ szeregu przy
poziomie istotnosci 1%, 5% i 10%, podczas gdy przy uwzglednieniu stalej oraz trendu determini-
stycznego wynik testu nie daje podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej o trendostacjonarnosci
szeregu czasowego przy zadnym poziomie istotnosci.

Wyniki testéow dla obu analizowanych zmiennych wskazujg na wystepowanie trendu determi-
nistycznego badz stochastycznego w szeregu analizowanych zmiennych. Oczyszczenie zmiennych
z trendu nie jest jednak jednoznaczne. Cochrane (1991) zwraca bowiem uwage, ze jesli wyelimi-
nuje sig z danych trend deterministyczny, cho¢ proces generujacy dane jest procesem bladzenia
losowego, to dalsze wnioskowanie na podstawie zmodyfikowanego szeregu bedzie sie odnosito do
struktury szeregu, ktérej w rzeczywistoéci nie ma. Jesli natomiast szereg zostanie poddany réz-
nicowaniu, cho¢ jest szeregiem trendostacjonarnym, to po zmodyfikowaniu bedzie sie cechowat
krétkookresowymi cyklami.

Uwzglednienie w réwnaniu regresji zmiennej objasniajacej, ktéra zawiera pierwiastek jed-
nostkowy, powoduje zawyzenie wspo6lczynnika determinacji oraz wartosci statystyki t Studenta.
Zawyzona statystyka t Studenta potwierdza z kolei statystyczna istotno$é¢ zmiennych objaénia-
jacych, podczas gdy w rzeczywisto$ci moga one nie mie¢ wpltywu na ksztatltowanie sie wartosci
zmiennej objasnianej. Wniosek o przewidywalnosci stép zwrotu na podstawie testu istotnosci dla
stopy dywidendy bylby zatem bezzasadny.

Wedtug zapiséw réwnania (8) stopa dywidendy powinna by¢ zmienna stacjonarng (zgodnie ze
slabg wersjg stacjonarno$ci), poniewaz zaréwno ceny, jak i dywidendy sg zintegrowane rzedu pierw-
szego i tworza relacje kointegrujaca dla wektora kointegrujacego [1, -1]°. Ponadto Cochrane (2006)
twierdzi, ze przewidywalno$¢ stép zwrotu wynika z faktu, ze przyrost dywidendy jest nieprzewidy-
walny, a stopa dywidendy jest wysoce persystentna, ale nie jest szeregiem zintegrowanym.

W zwigzku z niestacjonarnoscia stopy dywidendy Lettau i Van Nieuwerburgh (2008) zapro-
ponowali jej zmodyfikowanie. Polega ono na wykryciu zmiany strukturalnej i doprowadza stope
dywidendy do stacjonarnosci, jak réwniez polepsza zdolnosci prognostyczne modelu dzieki za-
pewnieniu stabilnosci jego parametréw. Niestabilno$¢ parametréw wyrazata sie duza wahliwoscia
warto$ci parametru przy zmiennej objasniajacej, gdy zmienng objasniang byta premia za ryzyko,
jak tez niestabilnoscia wspélczynnika R2. Modyfikacja wplynela na statystyczne parametry mo-
delu bez eliminacji ekonomicznej tre$ci zmiennej. Lewellen (2004) wykazal, ze dowody na prze-
widywalno$¢ stép zwrotu sa bardziej przekonujace, je$li usunie sig niestacjonarno$¢ zmienne;j
obja$niajace;j.

5.2. Zmiana strukturalna
Zmiany strukturalne zmiennych przewidujacych stopy zwrotu szerzej analizowano w litera-

turze (Viceira 1996), lecz koncentrowano sie na zmianach warto$ci parametrow przy zmiennej
objasniajacej w réwnaniu predykcyjnym stép zwrotu, tj. zmianach w parametrze nachylenia.



15%e) J. Fijatkowska

Lettau i Van Nieuwerburgh stwierdzili, ze w szeregu czasowym stopy dywidendy nastgpita zmiana
strukturalna wartosci $redniej i zaproponowali, aby po wyznaczeniu punktu zwrotnego od kazdej
wartos$ci w danej podprébie odja¢ wartoéé §rednia tej podpréby. W niniejszym artykule w celu wy-
krycia zmiany strukturalnej w amerykanskim szeregu danych wykonano test Quandta—Andrewsa.
Odciecie préby przyjeto na poziomie 15%. Rownanie uzyte w analizie mialo nastepujaca postac:

dp, =60 +p(dp, ) +u, (12)
gdzie:
dp, - stopa dywidendy,
0 - wyraz wolny,
p — parametr,

u, - sktadnik losowy.

Wedtug Hansena (2001) zmiana strukturalna wystepuje wtedy, gdy przynajmniej jeden z pa-
rametréw zmienia sie w pewnym punkcie czasu, z ktérego pochodzi dana préba. Ze wzgledu na
to, ze parametr 6 odpowiada za warto$¢ $rednig szeregu dp,, zmiany strukturalne analizowano
wlaénie w odniesieniu do 63. Test Quandta—Andrewsa wykazal zmiane strukturalng parametru 6
przez poréwnanie sum kwadratow reszt dla dwéch modeli, bez restrykcji czasowych (bez dziele-
nia préby na podproéby) i z restrykcjami.

Hipoteza zerowa o braku zmian strukturalnych zostata odrzucona z prawdopodobienistwem
odpowiednio dla trzech ww. statystyk: 0,0691; 0,0704; 0,0827. Test Quandta—Andrewsa wykazal,
ze przy poziomie istotno$ci wynoszacym 10% zmiana strukturalna wystapita w 1989 r. Wynik ten
jest zblizony do rezultatu uzyskanego przez Lettau i Van Nieuwerburgha (2008), ktérzy stosujac
test Baia—Perrona, wykazali zmiane strukturalng w 1991 r., przy czym ich analiza obejmowata te
same dane, ale z lat 1927-2004. Wyznaczenie punktu zwrotnego w 1989 r. jest zbiezne z wnioska-
mi z pracy Pastora i Stambaugha (2001), kt6rzy analizowali zmiany strukturalne w szeregu premii
za ryzyko i wykryli kilka zmian strukturalnych, w tym gwaltowny spadek wartoéci dla danych
z lat 90.

Ze wzgledu na to, ze test Quandta—Andrewsa wykazal zmiane strukturalng przy poziomie
istotnosci 10%, przeprowadzono réwniez test Chowa. Test Chowa pozwala sprawdzi¢ istnienie
zmiany strukturalnej w konkretnym, znanym punkcie. Hipoteza zerowa tego testu zaklada, ze nie
ma zmiany strukturalnej we wskazanej dacie, w tym przypadku w 1989 r., podczas gdy hipoteza
alternatywa przyjmuje wystepowanie takiej zmiany parametru przy wskazanej zmiennej. Warto$c
statystyki testowej wyniosta 7,8962, dla ktérej z prawdopodobiefistwem 0,0064 nalezy odrzuci¢
hipoteze zerowa na rzecz hipotezy alternatywnej.

5.3. Modyfikacja stopy dywidendy

Wykrycie zmiany strukturalnej w danych pozwala na uwzglednienie tego faktu w réwnaniu pre-
dykcyjnym. Stopa dywidendy zostata zmodyfikowana tak, aby uwzgledniata zmiane strukturalna.

3 Szerzej o modelach proceséw niestacjonarnych w éredniej pisze Osifiska (2006).
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Szereg przyjmuje wiec nastepujaca postac:

dp, =dp, —dp, t=1926,..1989
dp, =dp, —dp, t=1990,...2002

gdzie dp,, dp, oznaczaja, odpowiednio, srednig w pierwszej i drugiej podprobie (wykres 5).

Po zmodyfikowaniu stopa dywidendy jest zmienng stacjonarng przy poziomie istotnosci 5%
dla testu ADF i Phillipsa—Perrona (tabela 11).

W polskich danych zmiang strukturalng wykryto w kwietniu 2005 r. Wydaje sig, ze byta ona
zwigzana ze wstgpieniem Polski do Unii Europejskiej. Cho¢ akcesja nastapita w maju 2004 r.,
skutki gospodarczo-finansowe tego wydarzenia zostaly w pelni odzwierciedlone dopiero po roku.
Stato sie tak ze wzgledu na sposéb prezentacji stopy dywidendy — zawiera ona bowiem informacje
o dywidendzie wyplaconej w ciggu ostatnich 12 miesiecy.

Ze wzgledu na to, ze testy pierwiastka jednostkowego dla polskich danych wskazywaty na
trednostacjonarno$¢ stopy dywidendy, wyznaczono réwniez szereg pozbawiony tego trendu (wy-
kres 6). Po zmodyfikowaniu wskaZznika wyniki testu na obecno$¢ pierwiastka jednostkowego
wskazywaly, ze stopa dywidendy jest zmienng stacjonarng przy poziomie istotnosci 1% dla testu
ADF i Phillipsa—Perrona (tabela 12). Zmodyfikowana stopa dywidendy dla danych polskich nie ce-
chowata sie sezonowoscia, co potwierdzil test HEGY (warto$¢ statystyki testowej w tescie istotno-
$ci wszystkich pierwiastkow sezonowych wynosi 52,09; pozwala to stwierdzi¢, ze przy dowolnym
poziomie istotnosci sezonowos$¢ nie wystepuje).

5.4. Obciazenie oszacowan

Persystencja zmiennej objasniajacej w postaci niezmodyfikowanej stopy dywidendy oraz korelacja
ze sktadnikiem losowym réwnania predykcyjnego moga spowodowac, ze oszacowania parametréw
rownania predykcyjnego beda zgodne, ale obcigzone. Na wystepowanie obcigzonosci estymatora
wskazat Stambaugh (1999). Przyjal on do analizy m.in. nastepujacy proces generujacy dane:

=0+ fdp +e, (14)
dp, = 6 +pdp, , + u, (15)

Stambaugh zwrdcit uwage, ze standardowo przy estymowaniu parametrow réwnania metodg
najmniejszych kwadratéw zaktada sie, ze sktadnik losowy nie jest skorelowany z warto$ciami z po-
przednich okreséw, a warunkowa warto$¢ oczekiwana sktadnika losowego wzgledem op6Znionych
warto$ci zmiennej objasniajacej jest zerowa. Proces autoregresyjny, ktéremu podlega zmienna ob-
jasniajaca, moze jednak sprawi¢, ze zmienna objasniajaca w réwnaniu predykcyjnym (14) bedzie
zalezata od uprzednich sktadnikéw losowych tego réwnania. Te wlasciwo$ci modelowanego zja-
wiska moga wplynaé na powstanie obcigzenia oszacowan parametréw modelu w skoficzonych proé-
bach. Obciazenie to zanika jednak wraz ze wzrostem liczby obserwacji. Powstawanie obcigzenia
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przy estymacji parametréw modelu jest szczegélnie istotne, gdy zmienna objasniajaca jest silnie
persystentna — wraz ze zmniejszaniem sig parametru autoregresyjnego stopy dywidendy obciaze-
nie dazy do zera. Analizujac niezmodyfikowang stope dywidendy, Stambaugh doszed! do wnio-
sku, ze w skoniczonych prébach wystepuje dodatnie obcigzenie oszacowan parametrow.

Jednym ze sposobéw oszacowania obcigzenia, ktére moze wystapic przy estymacji parametréw
rownan (14) i (15), jest zastosowanie nastgpujacego wzoru:

2
u

A G, (1+3p )
E(B - p) - (T )+0(1/T) o

gdzie:
O — kowariancja pomigdzy skfadnikami losowymi réwnan (14) i (15),
2
O, — wariancja sktadnika losowego réwnania (15),
T - liczba obserwacji uzytych do estymacji parametréw modelu.

Ten sposéb wyznaczenia obcigzenia opiera sie na pracach Marriotta i Pope’a (1954). Formu-
e Pope’a na wyznaczenie obcigzenia zastosowali réwniez Engsted i Pedersen (2008). Stambaugh
(1999), estymujac réwnania (14) i (15) na podstawie danych miesigcznych z lat 1977-1996, wykazat,
ze obcigzenie oszacowan parametru moze prawie dwukrotnie przekracza¢ warto$¢ samego estyma-
tora. Rezultaty te moglyby zaburzy¢ wnioskowanie o przewidywalnosci stopy zwrotu za pomoca
stopy dywidendy. Warto$¢ obcigzenia w por6wnaniu z warto$cia estymatora wahata sie¢ bowiem od
33% dla 840 obserwacji do 188% dla 240 obserwacji. Taka warto$¢ obcigzenia moze spowodowac
nawet zmiane znaku oszacowania parametru.

W niniejszym artykule wyznaczono wartosci obcigzenia oszacowan parametréw réwnan (14)
i (15) dla rocznych danych z rynku amerykanskiego z lat 1926—-2002. Przy szacowaniu modelu za-
miast stopy dywidendy uzyto zmodyfikowanej stopy dywidendy. Na podstawie oszacowan para-
metréw réwnan (14) i (15) oraz wariancji i kowariancji sktadnikéw losowych warto$¢ obcigzenia
parametru 8, wyznaczona zgodnie ze wzorem (16), wynosi 0,032. Warto$¢ obciazona nie przekra-
cza zatem 13% wartoSci estymatora.

Oszacowano réwniez parametry réwnan (14) i (15) dla miesiecznych danych z polskiego ryn-
ku z okresu od kwietnia 2000 do kwietnia 2009 r. Do szacowania wykorzystano stope dywidendy,
z ktérej usunieto trend deterministyczny. Obcigzenie parametru f dla polskich danych wyniosto
0,0055, co stanowi okoto 7% wartosci oszacowan parametréw. Przy estymacji modelu zar6wno dla
danych polskich, jak i amerykanskich obcigzenia parametréw wydajg sig relatywnie mate, zatem
ich nieuwzglednienie nie bedzie wplywaé¢ na zasadno$¢ wycigganych wnioskow.

W literaturze po$wieconej przewidywalno$ci stép zwrotu pojawialy sie réwniez inne niz
zaproponowane przez Stambaugha metody uwzgledniajace persystencje stopy dywidendy.
Campbell i Yogo (2006) zaproponowali metode polegajacg na modyfikacji testéw istotnosci poszcze-
gélnych zmiennych tak, aby wystepowanie pierwiastka jednostkowego w zmiennej objasniajace;j
lub wskaznika autokorelacji bliskiego 1 nie wptywato na wtasciwe wnioskowanie o istotnosci re-
gresora w objasnianiu zmiennej zaleznej. W ich metodzie wykorzystuje sie test Bonferroniego.

Campbell i Yogo przeprowadzili testy sprawdzajace, czy wybrane zmienne niezalezne, po
uwzglednieniu ich persystencji, sa statystycznie istotne w modelu regresji objasniajacej stopy
zwrotu na rynku akcji. Testowano hipoteze, ze parametr § w réwnaniu regresji (14) wynosi 0,
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wobec hipotezy alternatywnej, ze jest r6zny od zera. Wnioskowanie odbywato sie na podstawie
wyznaczonego przedziatu ufnoéci dla parametru . Campbell i Yogo stwierdzili, Ze zmiennymi,
ktére objasniaja premie za ryzyko, sa:

- stopa dywidendy - w ujeciu rocznym,

— wskaznik zysku do ceny — w ujeciu rocznym, kwartalnym i miesigcznym,

- rentowno$¢ bonéw skarbowych — w ujeciu kwartalnym i miesigcznym.

Dla danych z rynku amerykanskiego z lat 1926-2002 oszacowanie parametru § w réwnaniu re-
gresji (14) bylto réwne 0,158, a przedziat ufnosci dla tego parametru wynidst [0,034; 0,2667]. Zmien-
ng objasniang byla logarytmiczna premia za ryzyko, a zmienng objasniajaca — niezmodyfikowana
stopa dywidendy w ujeciu logarytmicznym. Na tej podstawie nalezy odrzuci¢ hipoteze zerowa, ze
parametr przy zmiennej objasniajacej wynosi 0.

Podobnych obliczenn dokonano dla polskich danych w ujeciu miesiecznym. Wartosé estyma-
tora dla parametru przy zmiennej niezaleznej wyniosta 0,0169, a oszacowany przedzial ufnosci
[-0,019; 0,027]. Przeprowadzenie testu Bonferroniego dla polskiego rynku wykazato zatem, ze stopa
dywidendy w ujeciu logarytmicznym nie objasnia logarytmicznej premii za ryzyko w okresie od
kwietnia 2000 do kwietnia 2009 r. Brak jakiejkolwiek zalezno$ci migdzy zmiennymi wynika praw-
dopodobnie z dwéch powoddéw. Po pierwsze, jak wspomniano, przewidywalnos$é dotyczy raczej
stép zwrotu obejmujacych diugie okresy inwestycyjne. Po drugie, stopa dywidendy w analizowa-
nym okresie cechowala sig silng persystencja, a wskaznik autokorelacji byt bardzo wysoki (bliski
1), co istotnie ostabito procedure testowania.

Wynik uzyskany dla polskich danych wskazuje na niemozno$é przewidywania stép zwrotu za
pomoca stopy dywidendy przy wnioskowaniu, w ktérym wykorzystano test Bonferroniego*. Wyli-
czenia przeprowadzone na podstawie formuty Stambaugha, pozwalajace wyznaczy¢ obciazenie es-
tymacji parametru przy zmiennej objasniajacej, wskazuja jednak, Ze warto§¢ parametru pozostaje
dodatnia i uwzglednienie obcigzenia nie zmienia sensu ekonomicznego przeprowadzanej regres;ji.
Dodatkowo, zgodnie z wnioskowaniem statystycznym przeprowadzonym na podstawie regresji dla
zmodyfikowanej stopy dywidendy, oszacowanie parametru jest r6zne od zera, przy poziomie istot-
nosci 5% (tabela 8). Powyzsze wyniki dowodza, ze przewidywalnoé¢ stép zwrotu na podstawie
miesigcznych danych jest wysoce kontrowersyjna i ksztattuje sie odmiennie w zaleznosci od bada-
nego rynku. Wnioski z analizy zaleza réwniez od procedury statystycznej uzytej w celu uwzgled-
nienia persystencji zmiennej niezaleznej.

6. Inne zmienne ekonomiczne wykorzystywane do przewidywania stop
zwrotu na rynku akcji

W literaturze dotyczacej przewidywalnosci stép zwrotu wigkszo$¢é omawianych modeli ekono-
micznych przyjmuje stope dywidendy jako zmienna stuzaca do objasniania ksztaltowania sie st6p
zwrotu na rynku akcji. Szerokie zastosowanie stopy dywidendy wynika réwniez z teorii ekono-
mii i bezposredniego powigzania wspomnianego wskaznika ze stopg zwrotu akcji. Stopa dywi-
dendy byta wykorzystywana m.in. w pracach Famy i Frencha (1988a), Campbella i Shillera (1989),

4W literaturze przedmiotu znajduja sie jednak przykltady stwierdzajace wystepowanie przewidywalnosci w krétkich
horyzontach czasowych, np. miesiecznych (Ang, Bekaert 2007).
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Campbella (1991) i Hodricka (1992). Innymi zmiennymi stosowanymi do objasniania przysztych
warto$ci stép zwrotu byty:

— krétkoterminowe stopy procentowe (Fama, Schwert 1977; Campbell 1991; Ang i Bekaert
2007),

— spread miedzy rentowno$cia obligacji skarbowych, np. 10-letniej i rocznej, jak réwniez
spready miedzy rentownoécig obligacji korporacyjnych o réznych ratingach (Fama, French 1988a),

— zmienna wyrazajaca relacje miedzy wartosScia ksiegowa a warto$cig rynkowsg sp6tek wcho-
dzacych w sktad analizowanego indeksu (Lewellen 1999),

— zmienna stanowiaca logarytmiczne przeksztalcenie wskaznika konsumpcji do dochodu, po-
kazujaca, ze odchylenia od relacji pomiedzy logarytmami z konsumpcji, wartosci aktywéw oraz
dochodéw z pracy moga informowac o przysztych stopach zwrotu z akcji (Lettau, Ludvigson 2001).

W wielu pracach naukowych wskazuje sig, ze premia za ryzyko zachowuje sig antycyklicznie.
Objawia sig to tym, ze w okresach recesji oczekiwana premia za ryzyko jest wysoka, podczas gdy
w okresie hossy — niska. Wskazali na to m.in. Fama i French (1989). Wydaje sie jednak, ze gdyby an-
tycyklicznosé wystepowata w oczekiwanej premii za ryzyko, mozna by byto udowodni¢ jej istnie-
nie za pomocg regresji oczekiwanej premii za ryzyko oraz pewnej zmiennej makroekonomiczne;j,
pro- lub antycyklicznej, w ciggu cyklu koniunkturalnego. Jak jednak wspomniano, dotychczas naj-
cze$ciej wykorzystywanymi zmiennymi objasniajgcymi stosowanymi do wyjasniania ksztattowa-
nia sig oczekiwanej premii za ryzyko byly raczej wskazniki finansowe, a nie makroekonomiczne.

Jednym z podej$¢ wykorzystujacych zmienne makroekonomiczne jest model zaprezentowany
przez Lettau i Ludvigsona (2001). Autorzy powigzali ksztaltowanie sie premii za ryzyko ze zmienng
obrazujaca wskaznik konsumpcji do dochodu. Wykazali, ze odchylenia od relacji pomiedzy loga-
rytmami z: konsumpcji, warto$ci aktywéw oraz dochodéw z pracy, sa zmienne w czasie. Oznacza
to, ze w odchyleniach tych musi by¢ uwzgledniona pewna kombinacja ww. wskaznikéw. Wnio-
skowanie na temat Zrodet przewidywalnosci bylo zatem zblizone do inferencji na bazie stopy dy-
widendy. W przypadku stopy dywidendy przyczyn predykcji dopatrywano sie w zmiennosci tego
wskaznika oraz przekonaniu, ze ta zmienno$¢ w czasie musi sie wigzaé¢ z mozliwoscig przewidy-
wania innej zmienne;j.

7. Jako$¢ prognozy przyszlych stép zwrotu wyznaczonych za pomoca stopy
dywidendy

7.1. Prognozowanie przyszlych stép zwrotu

Stwierdzenie przewidywalnosci stop zwrotu wymaga zweryfikowania poprawnosci predykcyjnej
przez wyznaczenie bledéw prognozy. W literaturze przedmiotu czesto analizowano jako$¢ pre-
dykcji stép zwrotu za pomoca stopy dywidendy, wskazujac m.in. na stabe wlasnosci prognostycz-
ne réwnania predykcyjnego poza préba (out-of-sample). Goyal i Welch (2008) pokazali, ze wiele
zmiennych finansowych ma bardzo stabe zdolnosci predykcyjne poza préba. Lepsza prognoze
przyszlej stopy zwrotu mozna uzyskaé dzigki wykorzystaniu $redniej historycznej stopy zwrotu.
Wykazali jednak, ze slabe zdolnosci predykcyjne nie cechuja wszystkich zmiennych, podokre-
s6w oraz horyzontéw, na jakie przewiduje sig stopy zwrotu. Réwniez Campbell i Thompson (2008)
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stwierdzili, ze istnieje predykcja poza préba. Zdolnosci predykcyjne poza préba sa bardzo wrazli-
we na wyboér zmiennych objasniajacych w modelu predykcyjnym, wybér okresu, na jaki przewidu-
je sie przyszle stopy zwrotu, oraz podpréby, na podstawie ktorej estymuje sig nieznane wartoéci pa-
rametréw. Ponadto, jesli wartosci parametrow réwnania sa estymowane na krétkich prébach cza-
sowych, to oszacowania tych parametréw moga by¢ obcigzone. Skuteczno$é prognozowania stép
zwrotu analizowal réwniez Timmermann (2008). Poréwnywatl on zdolno$ci prognostyczne 11 wy-
branych przez siebie modeli, w tym modelu autoregresyjnego oraz modelu opartego na historycz-
nej $redniej. Stwierdzil, Ze najlepsze prognozy pochodzily z modelu opartego wiasnie na $redniej
historycznej. Zdaniem Timmermanna stopy zwrotu sg raczej nieprzewidywalne, cho¢ zdarzajg sie
okresy, kiedy przewidywalno$¢ mozna zaobserwowac.
W przypadku opisywania stép zwrotu za pomoca nastepujacego réwnania:

T =M+ Px, + €, (17)

jedli B jest statystycznie rézne od zera, E(¢,) = 0, mozna za pomoca zmiennej x przewidywac przy-
szle wartosci r.

W tym modelu u jest obciazonym predyktorem zmiennej ». To obciazenie przyczynia sie do
zwiekszenia $redniokwadratowego bledu predykcji w wypadku prognozy bazujacej wylacznie na
$redniej historycznej stopie zwrotu. Réwnoczes$nie bledy estymacji pojawiajace sie przy wyznacza-
niu oszacowan parametru 8 przyczyniaja sie do wzrostu wariancji prognozy, co z kolei prowadzi
do wzrostu btedu sredniokwadratowego, przy braku obcigzen oszacowan, o ktérych byla mowa
powyzej. Prognoza oparta na historycznej wartosci Sredniej jest zatem obcigzona, ale ma mniejsza
wariancje, podczas gdy prognoza wykorzystujaca réwnanie (17) jest nieobcigzona, ale ma wiekszg
wariancje. Wielko$¢ btedu prognozy na podstawie réwnania (17) w poréwnaniu z btedem prognozy
na podstawie $redniej historycznej zalezy od relacji migdzy obcigzeniem a wariancja i ich wptywu
na bfad sredniokwadratowy (Campbell, Thompson 2008).

Modele predykcyjne analizowane w literaturze czesto prowadzily do wniosku, ze predykcja
wewnatrz préby istotnie rézni sig od predykcji poza proba. Bez wzgledu na wartos$¢ obcigzenia wy-
stepujacego w prognozach opartych na $redniej historycznej wariancja w prognozach na podstawie
rownania (17) jest wieksza poza probg niz wewnatrz proby. Wynika to z tego, ze do predykcji we-
wnatrz proby wykorzystuje sie wszystkie dostepne informacje z préby, dzieki czemu zmniejsza sig
obciazenie i wariancje bledu. W prognozie poza préba nie mozna wykorzysta¢ wszystkich dostep-
nych informacji, co wplywa na jako$é prognozy. Stabe wyniki prognoz poza préba nie moga by¢
zatem dowodem na brak przewidywalnosci stép zwrotu. Moga tylko §wiadczy¢, ze proby uzywane
do estymacji parametrow sa za mate i zawieraja zbyt ograniczony zakres informacji, aby popraw-
nie oszacowaé warto$¢ parametru f3.

Cho¢ wiele modeli wykorzystywanych do predykcji stép zwrotu ma staba zdolno$é progno-
zowania poza proba, ciagle podejmuje sie wysitki w celu wyznaczenia prognoz out-of-sample.
Celem tworzenia tego typu prognoz jest przede wszystkim odtworzenie zachowania realnych in-
westorow, gdyz przy podejmowaniu decyzji inwestycyjnych muszg kierowac sie prognozami poza
préba. Wskazywane przez Goyala i Welcha (2008) stabe wilasciwosci prognoz out-of-sample, kt6-
re moglyby uniemozliwi¢ wykorzystanie réwnan predykcyjnych przez realnych inwestoréw, zo-
staly w duzej mierze obalone przez Campbella i Thompsona (2008). Autorzy ci uwazaja, ze realni
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inwestorzy nie stosujg naiwnie réwnania regresji jako podstawy dokonywania prognoz poza préba.
Ich zdaniem inwestorzy naktadaja restrykcje na oszacowania parametréw, tak aby warto$ci para-
metru przy zmiennej objasniajacej nie okazaly sie ujemne, oraz by wartosci teoretycznej zmiennej
objasnianej byly dodatnie. Campbell i Thompson pokazali, ze przy przyjeciu powyzszych restrykcji
dowody przewidywalnosci poza préba sa znacznie mocniejsze niz bez przyjecia ww. ograniczen.
Naktadanie pewnych restrykcji na parametry wydaje sie w pelni uzasadnione, gdyz w modelach
predykcyjnych powszechnie wykorzystuje sie metody delfickie, bazujace na ocenach ekspertéw
i okreslajace ksztattowanie sie przysztych wartosci danej zmiennej. Tym bardziej mozna uznaé za
uzasadnione nakladanie restrykcji przez dos§wiadczonych inwestoréw gieldowych, zwtaszcza in-
westoréw instytucjonalnych, takich jak fundusze inwestycyjne i emerytalne.

7.2. Wyniki prognoz przyszlych stéop zwrotu

W tabelach 13 i 14 przedstawiono wyniki prognoz dokonanych dla modeli bazujacych na danych
z rynku amerykanskiego oraz rynku polskiego. Prognozy przedstawiono dla réznych podpréb po
to, aby poréwnac stabilnoé¢ parametréw oraz przyjrze¢ sie jako$ci prognozy w zaleznosci od przy-
jetego okresu, dla ktérego estymowane sg parametry modelu.

Prognoze out-of-sample wyznaczono tylko na jeden okres i por6wnano dwie strategie inwesty-
cyjne. Pierwsza strategia opierala sig na przeprowadzeniu regresji 7,,, = 4 + /J’d;, + ¢,, wokresie
od 1 do T'i zastosowaniu g + /J;d;JT do wyznaczenia prognozy w okresie 7+ 1. W T+ 1 do oszaco-
wania parametréw regresji wykorzystano dane obejmujace okres od 1 do T + 1; nastepnie wyzna-
czano prognozy na okres T+ 2, stosujac & + ﬁ;d;ﬁ .. Proba, na podstawie ktérej szacowano parame-
try modelu, stopniowo sig zatem zwigkszata. Po wyznaczeniu jednookresowych prognoz ustalono
warto$ci bledéw prognozy ex post przez poréwnanie warto$ci prognoz z warto$ciami empirycz-
nymi. Druga strategia polegata na wyznaczeniu $redniej stopy zwrotu z okresu od 1 do T i uzy-
ciu jej jako prognozy w okresie T+ 1. Podobnie w okresie 7+ 1 wyznaczono $rednig stope zwrotu
w przedziale czasowym od 1 do T + 1 i prognozowano przyszlg stope zwrotu w momencie 7 + 2.
Nastepnie obliczono bledy prognozy ex post. Mozna to przedstawi¢ nastepujaco. W pierwszej kolej-
noéci wyznaczono warto$¢ E, (r,.,), czyli wartoéé¢ oczekiwang przyszlej stopy zwrotu, na podsta-
wie informacji z okresu T. P6zniej wyznaczono warto$¢ E,, (7;., ), czyli warto$¢ oczekiwang stopy
zwrotu w okresie T + 2, biorac pod uwage informacje dostgpne w momencie 7+ 1. Druga strategia
wynika z przyjecia zalozenia, ze bezwarunkowa stopa zwrotu najlepiej przewiduje przyszla stope
zwrotu:

E(r,., |D)=u (18)
gdzie D, ={r, ,,i =0} oznacza informacje dostepng w okresie ¢.

Poréwnuje sig zatem dwa modele: w jednym uwzglednia sie przewidywalno$¢ stép zwrotu,
a drugim jej brak. Bledy prognozy przedstawione w tabeli 13 wskazuja na lepsze zdolnosci progno-
styczne modelu, w ktérym wykorzystuje sig zmodyfikowana stope dywidendy, niz modelu stosujacego
srednig historyczng stope zwrotu. W modelu, ktéry pozwala przewidywaé przyszle stopy zwrotu za
pomocy stopy dywidendy i tym samym zaklada zmiennos$¢ w czasie oczekiwanej stopy zwrotu, bledy
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prognozy sg zatem mniejsze niz w modelu historycznej $redniej. Warto przy tym ponownie wspo-
mnie¢ o zmiennej objasniajacej, ktéra podlegata modyfikacji. Przy opracowywaniu prognozy uzywano
zmodyfikowanej stopy dywidendy. Zastosowanie tego wskaznika wigze sie z tym, ze zarzadzajacy mu-
si rozpoznawaé, w jakich kierunkach podaza rynek. Takie podejscie, cho¢ moze wydawac sie niezasad-
ne, pokrywa sig jednak z istotnymi zatozeniami przyjmowanymi w finansach i ekonomii. Po pierwsze,
nie wprowadza sie modelu, ktéry zawsze skutecznie przewiduje przyszle stopy zwrotu. Istnienie ta-
kiego modelu zaprzeczaloby hipotezie efektywnego rynku. Wnioski z pracy Grangera i Timmermanna
(2004) wskazuja jednak na to, ze przewidywalnos¢ stép zwrotu nie podwaza hipotezy efektywnego ryn-
ku m.in. ze wzgledu na brak jednego modelu skutecznego dla wszystkich rynkéw, jak réwniez z powo-
du zmian strukturalnych w danych. Inwestorzy nie mogg zatem przez stosowanie wybranego modelu
ekonometrycznego osiagna¢ wyniku lepszego niz rynek. Ich ocena dalszego rozwoju sytuacji na ryn-
kach finansowych musi mie¢ wplyw na podejmowane decyzje. Na ten czynnik wskazywali réwniez
Campbell i Thompson (2008), podkreslajac, ze zarzadzajacy dzieki nalozeniu pewnych ograniczen na
oszacowania parametréw osigga lepsze prognozy niz za pomoca $redniej historycznej stopy zwrotu.

W celu wyrazenia przewidywalnosci stopy zwrotu wewnatrz proby przedstawiono oszacowa-
nia parametré6w modelu (17) dla wybranych podokreséw wraz z wynikiem testu istotnosci oraz
warto$¢ wspoélczynnika determinacji, jak réwniez przetestowano jego istotno$¢ za pomoca staty-
styki F. Zmienng objasniajaca dla wszystkich podokreséw byta zmodyfikowana stopa dywidendy.
Na podstawie informacji zawartych w tabeli 15 mozna stwierdzi¢ stabilno$¢ parametréw modelu.
Dla poréwnania, Goyal i Welch (2003) przeprowadzili oszacowania modelu (17), w ktérych wyko-
rzystali niezmodyfikowang stopg dywidendy. R6Zne oszacowania parametréw w zaleznosci od wy-
branych podokreséw oraz brak istotnosci tych parametréw sktonily ich do podania w watpliwosé
zdolnosci predykcyjnych modelu. W tabeli 15 nie tylko oszacowania parametru przy zmiennej nie-
zaleznej sg zawsze istotne (przy poziomie istotnosci 5%), ale rowniez warto$¢ wspétczynnika de-
terminacji, cho¢ niska, jest istotna dla kazdej podpréby, przy poziomie istotnosci 5%. W zadnym
z analizowanych podokreséw nie wystgpowata autokorelacja skladnikéw losowych (test Ljunga—
Boxa) ani heteroskedastycznosé (test White’a); por. tabela 17.

Wiasciwosci predykcyjne modelu (17) przetestowano réwniez na danych z polskiego rynku
akcji. Ze wzgledu na to, ze dostepne byty jedynie dane miesigczne, zdolnosci predykcyjne okaza-
ly sie znacznie stabsze niz w przypadku rocznych danych amerykanskich (tabela 16). Wynika to
z zapisow zawartych w réwnaniu (8), ktére wskazuja na dtugookresowy charakter przewidywania
stép zwrotu na rynku akcji za pomocg stopy dywidendy. Zastosowanie rocznych danych prawdo-
podobnie poprawiloby jako$é prognoz. W odniesieniu do analizowanych podokreséw nie wykaza-
no autokorelacji sktadnika losowego ani heteroskedastycznosci (tabela 18).

Wyniki zawarte w tabeli 14 potwierdzaja, ze bledy predykcji w przypadku modelu z réwnania
(17) sa mniejsze niz dla modelu bazujacego na $redniej historycznej stopie zwrotu. Przy wydtuze-
niu okresu prognozy bledy maleja, zmniejsza sie r6wniez r6znica migdzy analizowanymi mode-
lami; utrzymuje sig jednak wniosek o niewielkiej przewadze modelu predykcyjnego. Parametry
modelu dla polskich danych wydaja sig bardziej wahliwe niz w przypadku danych amerykanskich
(tabela 16). R6wniez warto$¢ wspoélczynnika determinacji §wiadczy, ze model uwzgledniajacy sto-
pe dywidendy ma mniejszg zdolno$¢ objasniania. Dodatkowo, gdy dotaczy sie do wnioskowania
informacje o koniecznosci uwzglednienia zmiany strukturalnej w szeregu stopy dywidendy, pre-
dykcja wykorzystujaca model z réwnania (17) moze wydawac sie karkotomna.
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Ze wzgledu na réznice w poziomie rozwoju gieldowego rynku amerykanskiego i polskiego
wyniki uzyskiwane dla obu zestawéw danych nie sa por6wnywalne. Wykorzystanie r6znej cze-
stotliwosci danych nie pozwala wycigga¢ wnioskéw o kondycji analizowanych rynkéw. Daje jed-
nak podstawy do podtrzymania tezy, ze przewidywanie stép zwrotu jest tatwiejsze w przypadku
danych o niskiej czestotliwosci, np. rocznej. Twierdzeniom, ze stopy zwrotu byly przewidywalne
jedynie na rynku amerykanskim, przecza wyniki pracy Rapacha i Wohara (2004), ktérzy przeana-
lizowali zjawisko przewidywalnosci stop zwrotu w Australii, Kanadzie, Niemczech, Francji, Wiel-
kiej Brytanii i we Wiloszech.

8. Wnioski

Przewidywalno$¢ stép zwrotu jest stosunkowo nowym zjawiskiem w ekonomii i finansach i wcigz
budzi wiele kontrowersji. O ile w literaturze $§wiatowej czesto podejmuje sig proby empirycznej we-
ryfikacji przewidywalnosci, o tyle w Polsce sg one rzadkoécig. W niniejszym artykule przeanalizo-
wano przewidywalno$¢ stép zwrotu na podstawie danych pochodzacych z polskiego i amerykan-
skiego rynku akcji. Jako predykator przyszlej wartosci stopy zwrotu postuzyta stopa dywidendy.
W zwigzku z jej wysoka persystencjg wskaznik ten zostal poddany modyfikacji, ktéra zapewnita je-
go stacjonarno$¢ i poprawita wlasciwosci statystyczne modelu predykcyjnego. Zastosowanie zmo-
dyfikowanej stopy dywidendy dla danych polskich i amerykanskich potwierdzilo objasnialnos¢
stop zwrotu za pomoca tego wskaznika.

Rézna czestotliwosé danych uzytych do empirycznej weryfikacji zjawiska przewidywalnosci
nie pozwala na petne poréwnanie obu modeli. Daje jednak podstawe do stwierdzenia, ze wyko-
rzystanie danych miesiecznych dla polskiego rynku umozliwia testowanie przewidywalnosci stop
zwrotu na relatywnie niewielkg skale, podczas gdy dane roczne z rynku amerykanskiego umozli-
wiaja skuteczne prognozowanie stép zwrotu. Przewidywalno$¢ stép zwrotu na rynkach finanso-
wych wydaje sig bowiem odnosi¢ gtéwnie do dtugich horyzontéw inwestycyjnych.

Przewidywalno$¢ st6p zwrotu ma duze znaczenie dla zarzadzajacych aktywami, pozwala tez
wyznaczaé optymalne $ciezki angazowania sig w aktywa ryzykowne dla wybranych inwestoréw.
Przewidywalno$¢ stép zwrotu w polaczeniu z korelacjg sktadnikéw losowych réwnania predyk-
cyjnego i réwnania objasniajacego stope dywidendy przyczynia sie do powstania popytu zabez-
pieczajacego. Za sprawg tego popytu wraz z wydiuzaniem horyzontu inwestycyjnego ro$nie udziat
ryzykownych aktywéw w strukturze portfela inwestycyjnego. Wzrost zaangazowania wigze sig
bezposrednio ze zjawiskiem predykcji stop zwrotu. Gdyby przyjac, ze stopy zwrotu nie sg prze-
widywalne, udziat aktywéw ryzykownych w portfelu nie powinien sig zmienia¢ wraz z wydtuza-
niem horyzontu inwestycyjnego.
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Aneks

Tabela 1

Podstawowe charakterystyki rocznych danych amerykanskich w ujeciu logarytmicznym z lat 1926-2002

Srednia Odchylenie Skos$nos¢ Kurtoza Autokorelacja
standardowe I rzedu
Premia 0,053 0,196 -0,738 3,837 0,107
za ryzyko
Stopa -3,227 0,360 -0,691 3,366 0,880
dywidendy
Stopa wolna 0,041 0,033 0,871 3,706 0,915

od ryzyka

Zr6dlo: CRSP

Tabela 2
Podstawowe charakterystyki polskich danych, o miesigcznej czestotliwosci, przedstawionych w ujeciu

logarytmicznym z okresu od kwietnia 2000 do kwietnia 2009 r.

Srednia Odchylenie Skos$nosé Kurtoza Autokorelacja
standardowe I rzedu
Premia za ryzyko -0,001 0,0725 -0,4303 4,2346 0,096
Stopa dywidendy -4,004 0,5198 -0,0045 2,5777 0,924
Stopa wolna od 0,006 0,0036 1,3270 3,2446 0,973

ryzyka

Zrédto: GPW, Thomson Reuters.

Tabela 3
Wspélczynniki autokorelacji rocznych logarytmicznych stép zwrotu indeksu NYSE z lat 1926—2002 oraz
statystyka Q dlam =5

p) pQ2) p3) @ p(S) 0
0,109 -0,149 -0,062 -0,126 -0,069 4,794
Tabela 4

Wsp6lczynniki autokorelacji miesiecznych logarytmicznych stép zwrotu indeksu WIG z okresu od kwietnia
2002 do kwietnia 2009 r. oraz statystyka Q dlam =5

p() rQ2) rQ3) r@) P 0
0,047 0,065 -0,002 -0,045 -0,008 0,959
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Tabela 5
Wariancja i odchylenie standardowe sktadanych stép zwrotu (logarytmicznych premii za ryzyko) w ujeciu

jednookresowym dla danych z lat 1926-2002 dotyczacych amerykanskiego rynku akcji (indeks NYSE)

Jednoroczne 2-letnie 5-letnie 10-letnie
Wariancja 0,038 0,042 0,033 0,026
Odchylenie 0,196 0,146 0,082 0,051
standardowe
Tabela 6

Wariancja i odchylenie standardowe sktadanych stép zwrotu (logarytmicznych premii za ryzyko) w ujeciu
jednookresowym dla danych od kwietnia 2000 do kwietnia 2009 r. dotyczacych polskiego rynku akcji
(indeks WIG)

1-miesieczne 2-miesieczne 5-miesigczne 10-miesieczne
Wariancja 0,005 0,006 0,007 0,008
Odchylenie 0,073 0,053 0,036 0,028
standardowe
Tabela 7

Oszacowania modelu objaéniajacego logarytmiczng premie za ryzyko dla amerykanskiego rynku akcji

Liczba okreséw - k 1 2 5 10

Parametr b 0,25 0,50 0,86 1,36
Btad szacunku parametru b 0,08 0,11 0,16 0,17
Wspétczynnik R2 0,12 0,21 0,30 0,51

Uwaga: powyzsze parametry byly szacowane na podstawie danych z amerykanskiego rynku akcji (indeks NYSE) z lat
1926-2002. Dane sg w ujeciu rocznym. Zastosowano zmodyfikowang stope dywidendy.

Tabela 8
Oszacowania modelu objasniajacego logarytmiczng premie za ryzyko dla polskiego rynku akcji

Liczba okreséw — k 1 2 5 10

Parametr b 0,075 0,13 0,32 0,50
Blad szacunku parametru b 0,03 0,04 0,07 0,12
Wsp6lczynnik R2 0,05 0,07 0,15 0,16

Uwaga: powyzsze parametry byly szacowane na podstawie danych z polskiego rynku akcji (indeks WIG) z okresu
od kwietnia 2000 do kwietnia 2009 r. Dane sg w ujeciu miesiecznym. Z szeregu stopy dywidendy usunieto trend
deterministyczny.
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Tabela 9

Testy stacjonarnoéci stopy dywidendy dla amerykanskiego rynku akcji

Wartos¢ statystyki Empiryczny poziom

Test testowej istotnosci /wartosé
krytyczna
ADF (bez stalej) 0,6379 0,8519
ADF (ze stalg) -1,3740 0,5907
ADF (ze stalg i trendem) -2,2932 0,4322
Phillips—Perron (ze stalg i trendem) -2,2848 0,4367
KPSS (ze stata) 0,6437 0,347*
KPSS (ze stalg i trendem) 0,0936 0,119*

Uwaga: liczbe opéznien ustalono na podstawie minimalizacji kryterium informacyjnego Schwarza, z kolei w tescie
KPSS szeroko$¢ pasma dobrano na podstawie metody Neweya-Westa. Do estymacji wariancji dtugookresowej wyko-
rzystano jadro Bartletta. We wszystkich wersjach testu ADF liczba opé6znienn wyniosta 0. Szeroko$¢ pasma w tescie
KPSS wyniosta 6 w obu wersjach testu.

* oznacza istotno$¢ na poziomie 0,1.

Tabela 10
Testy stacjonarnosci stopy dywidendy dla polskiego rynku akcji

Wartos¢ statystyki Empiryczny poziom

Test testowej istotnosci /wartos$¢
krytyczna
ADF (bez statej) -1,7923 0,0696
ADF (ze stalq) -2,0278 0,2747
ADF (ze stalg i trendem) -3,6805 0,0279
Phillips—Perron (ze stalg i trendem) -3,8219 0,0190
KPSS (ze stata) 1,2110 0,347*
KPSS (ze statg i trendem) 0,0617 0,119*

Uwaga: liczbe opéznien ustalono na podstawie minimalizacji kryterium informacyjnego Schwarza, z kolei w tescie
KPSS szeroko$¢ pasma dobrano na podstawie metody Neweya—Westa. Do estymacji wariancji dtugookresowej wyko-
rzystano jadro Bartletta. We wszystkich wersjach testu ADF liczba opéznienn wyniosta 0. Szeroko$¢ pasma w tescie
KPSS w wers;ji ze stalg wyniosta 8, a z trendem i statg — 7.

* oznacza istotno$¢ na poziomie 0,1.

Tabela 11
Testy stacjonarno$ci zmodyfikowanej stopy dywidendy dla amerykanskiego rynku akcji (hipoteza zerowa
bez stalej)

Empiryczny poziom istot-

Test Wartos$¢ statystyki testowej nosci /wartosé krytyczna
ADF -2,7477 0,0066
Phillips—Perron -2,8190 0,0054
KPSS (ze stata) 0,2064 0,347*

* oznacza istotno$¢ na poziomie 0,1.
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Tabela 12

Testy stacjonarnosci zmodyfikowanej stopy dywidendy dla polskiego rynku akcji (hipoteza zerowa bez statej)

Empiryczny poziom istotnosci /

Test Warto$¢ statystyki testowej wartosé krytyczna
ADF -3,705 0,0003
Phillips—Perron -3,865 0,0002
KPSS 0,062 0,347*

* oznacza istotno$¢ na poziomie 0,1.

Tabela 13
Bledy prognozy ex post, out-of-sample, wyznaczone dla dwéch modeli opartych na amerykanskich danych
z lat 1926-2002

Stopa dywidendy Srednia historyczna

Okres prognozy 1991-2002 1991-2002

MAE 0,0953 0,1120

MSE 0,0122 0,0190

RMSE 0,1107 0,1377
Okres prognozy 1971-2002 1971-2002

MAE 0,1179 0,1240

MSE 0,0216 0,0252

RMSE 0,1471 0,1589

Uwaga: kolumna ,stopa dywidendy” odnosi sie¢ do prognoz, w ktérych wykorzystano model (17), gdzie zmienng
objasniajaca jest zmodyfikowana stopa dywidendy. Kolumna ,$rednia historyczna” dotyczy prognozowania przysztych
warto$ci stép zwrotu za pomocg $redniej historycznej stopy zwrotu.

Tabela 14
Bledy prognozy ex post, out-of-sample wyznaczone dla dwéch modeli opartych na polskich danych

Stopa dywidendy Srednia historyczna

Okres prognozy 01.2008-04.2009 01.2008-04.2009

MAE 0,0717 0,0750

MSE 0,0111 0,0120

RMSE 0,1052 0,1094
Okres prognozy 01.2006-04.2009 01.2006-04.2009

MAE 0,0591 0,0617

MSE 0,0067 0,0071

RMSE 0,0819 0,0843

Uwaga: kolumna ,stopa dywidendy” odnosi si¢ do prognoz, w ktérych wykorzystano model (17), gdzie zmienng
objasniajaca jest stopa dywidendy pozbawiona trendu deterministycznego. Kolumna ,$rednia historyczna” dotyczy
prognozowania przyszlych wartosci stop zwrotu za pomoca $redniej historycznej stopy zwrotu.
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Tabela 15
Oszacowania modelu predykcji logarytmicznej premii za ryzyko dla wybranych podokreséw na podstawie

rocznych danych z amerykanskiego rynku akcji

Okres Oszacowanie Statystyka Wspélczynnik R2 pofizlrﬁl:s};(;iﬁzéci
parametru t Studenta dla statystyki F
1926-1970 0,2596 2,1876 0,1022 0,034
1946-1970 0,2482 2,5598 0,2217 0,018
1946-2002 0,2326 3,3507 0,1695 0,001
1970-2002 0,2408 2,5232 0,1703 0,016
1926-2002 0,2528 3,1666 0,1193 0,002
Tabela 16

Oszacowania modelu predykcji logarytmicznej premii za ryzyko dla wybranych podokreséw na podstawie

miesigcznych danych z polskiego rynku akeji

Okres Oszacowanie Statystyka Wspétczynnik R2 pofi?rfllirs};f)izt})’éci
parametru t Studenta dla statystyki F
04.2000-12.2005 0,067 2,030 0,059 0,046
04.2000-12.2006 0,076 2,473 0,073 0,016
04.2000-12.2007 0,063 2,222 0,052 0,029
04.2000-04.2009 0,075 2,474 0,054 0,015

Uwaga: stopa dywidendy zostata pozbawiona trendu deterministycznego.

Tabela 17
Test Ljunga—Boxa i test White’a reszt modelu oszacowanego na podstawie rocznych danych z amerykanskiego

rynku akcji dla wybranych okresow

Stfitystyka testu E.;mpl.l‘ yozny po- Statystyka testu E.mplryczny, .
Okres Ljunga-Boxa — ziom istotnosci - White'a poziom istotnosci
2 op6znienia test Ljunga-Boxa - test White’a
1926-1970 1,5082 0,470 3,8116 0,1487
1946-1970 3,0475 0,218 0,6296 0,7299
1946-2002 1,9883 0,370 2,7137 0,2575
1970-2002 1,5082 0,470 3,8116 0,1487

1926-2002 2,3098 0,315 1,5285 0,4657
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Tabela 18
Test Ljunga—Boxa i test White’a reszt modelu oszacowanego na podstawie miesiecznych danych z polskiego

rynku akcji dla wybranych okresow

. Empirycz-
Stfitystyka testu I?mpl.r yezny po Statystyka testu ny poziom
Okres Ljunga-Boxa - ziom istotnosci — o . P
12 op6znien test Ljunga-Boxa White'a stotnosci -
P yung test White’a
04.2000-12.2005 12,240 0,427 2,6590 0,2646
04.2000-12.2006 12,608 0,398 2,1559 0,3403
04.2000-12.2007 9,444 0,666 3,4846 0,1751
04.2000-04.2009 10,956 0,533 1,8439 0,3977
Wykres 1

Roczna logarytmiczna premia za ryzyko dla amerykanskiego rynku akcji w latach 1926-2002
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Wykres 2
Miesieczna logarytmiczna premia za ryzyko dla polskiego rynku akcji w okresie od kwietnia 2000 do
kwietnia 2009 r.

0,2 q

0,1

0,0

-0,11

-0,2 1

-0,3 T T T T T T T T T
2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006 2007 2008

Zr6dlo: GPW, Thomson Reuters.

Wykres 3
Logarytmiczna stopa dywidendy dla amerykanskiego rynku akcji w latach 1926-2002
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Wykres 4
Logarytmiczna stopa dywidendy dla polskiego rynku akcji w okresie od kwietnia 2000 do kwietnia 2009 r.
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Zr6dlo: GPW.

Wykres 5
Logarytmiczna stopa dywidendy (LDP) oraz zmodyfikowana stopa dywidendy (MDP) dla amerykanskiego
rynku akcji w latach 1926-2002
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Logarytmiczna stopa dywidendy (LDP) oraz zmodyfikowana stopa dywidendy (MDP) dla polskiego rynku

akcji w okresie od kwietnia 2000 r. do kwietnia 2009 .

2,5 -

-3,0 4

4,0 4

45 4

-5,0 4

-5,5

2000

2001

2002

2003 2004 2005

== LDP === MDP

2006

2007

2008

Zr6dlo: GPW.




78 J. Fijatkowska

Stock return predictability. Evidence for USA and Poland

Abstract

This article presents the evidence of predictability in stock returns for Polish and US market.
Excess return is predicted by dividend yield. Due to the persistence of the regressor the dividend
yield was modified, leading to the parameter stability in the predictive regression model. Forecasts
of the regression models were compared to forecasts based on historical average return, showing
better performance of the former. Furthermore, the variance ratio test provides evidence that stock
prices do not follow random walk.

Keywords: stock return predictability, dividend yield, random walk



