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Wstep

W krajach z gospodarka rynkowa i rozwinigta gietda papieréw wartosciowych
wystepuja mechanizmy, ktére zapewniaja obustronne zwiazki koniunktury
gietdowej z koniunktura gospodarcza. Dobrze funkcjonujacy rynek kapitatowy
sprawia, ze Srodki pieni¢zne trafiaja do tych przedsigbiorstw, w ktérych sa one
efektywnie alokowane. Wzrost cen papierdw warto§ciowych przyczynia si¢ do
obnizenia kosztu pozyskania kapitalu na gieldzie, a to z kolei wplywa na moz-
liwos¢ zwigkszenia inwestycji spotek, a tym samym na poprawe koniunktury gospo-
darczej. Réwniez wzrost wartosci akcji przyczynia si¢ do wyzszej oceny zdolnosci
kredytowej kredytobiorcéw, a zatem moze stymulowac nasilenie si¢ inwestycji, co
po dluzszym czasie moze korzystnie wptynaé na tempo wzrostu gospodarczego.
Natomiast pogorszenie si¢ sytuacji na gietdzie wptywa negatywnie na koniunkturg
gospodarcza z powodu zwigkszenia si¢ kosztéw pozyskania kapitatu, co z kolei
pociaga za soba zmniejszenie inwestycji (Fundowicz i Wyznikiewicz 2006).

W literaturze finansowej jest wiele prac poswigconych roli wskaznikéw za-
réwno finansowych jak i makroekonomicznych w ksztaltowaniu si¢ cen akcji na
gietdzie papieréw wartosciowych. Wptyw informacji na ceny papieréw wartoscio-
wych byt badany przez Gurgula (2006). Rapach i in. (2005), wykorzystujac dane
z kilku gietd rozwinigtych, wykazali, ze réwniez stopy procentowe maja znacze-
nie dla zmiany wartosci indekséw gietldowych. Henry (2009), badajac zwiazek
migdzy stopa zwrotu z inwestycji na gietdzie brytyjskiej a krétkoterminowymi
stopami procentowymi, takze zauwazyl, ze wydarzenia na rynku pieni¢znym wpty-
waja na zachowanie si¢ kurséw akcji. Chen (2009) pokazat, ze dla prognozy ztej
koniunktury na gietdzie USA istotna jest informacja o wartoSciach zmiennych ma-

kroekonomicznych, takich jak: stopa procentowa, stopa inflacji, zasoby pieni¢zne,



taczna produkcja, stopa bezrobocia i dtug federalny. Nasseh i Strauss (2000) wyka-
zali istnienie zaleznoS$ci dtugoterminowych pomigdzy cenami akcji a zmiennymi
makroekonomicznymi w szesciu duzych krajach europejskich. Doszli do wnio-
sku, ze dla cen akcji maja znaczenie takie czynniki, jak: produkcja, oczekiwania
biznesowe, stopy procentowe i inflacja. Dla danych z USA istnienie zaleznoS$ci
dlugoterminowych pomigdzy cenami akcji, produkcja przemystowa, realnymi kur-
sami walutowymi, stopami procentowymi i inflacja w USA zauwazyt Kim (2003).
Relacja migdzy wskaZnikami makroekonomicznymi a indeksami gietdowymi byla
rowniez badana w wybranych krajach Europy Srodkowej i Wschodniej, migdzy
innymi przez Hanousek i in. (2009), Barbic i Condic-Jurkic (2011).

W Polsce takze byly prowadzone takie analizy. Do czynnikéw ksztattujacych
ceny kurséw papieréw wartoSciowych notowanych na GPW w Warszawie Milo
(2000) zaliczyt: wzrost gospodarczy, inflacje, deficyt budzetowy, wskazZnik bez-
robocia i poziom dochodéw spoteczenistwa. Analizg¢ dlugookresowej zaleznosci
pomiedzy indeksem gieldowym i wzrostem gospodarczym przedstawita Rubaszek
(2004). Zwiazek pomigdzy zmianami cen akcji i nastgpujacymi po nich zmianami
produkcji lub wartosci PKB rozwazat L.on (2006) w swojej monografii. Relacje
pomigdzy cenami akcji a koniunktura gospodarcza w warunkach polskich badat
Brzeszczyniskiiin. (2009). Fiszeder i Rowiriski (2012) analizowali zalezno$¢ dtugo-
okresowa pomigdzy cenami akcji a wskaZznikami makroekonomicznymi, takimi jak:
warto$¢ PKB, poziom inflacji, podaz pieniadza oraz warto$¢ indeksu surowcowego.
Czapkiewicz i Stachowicz (2016) zbadaty relacj¢ dtugookresowa pomigdzy indek-
sem gieldowym WIG, kursem EUR/PLN, wskaZnikiem inflacji CPI oraz eksportu.

Na zachowanie si¢ gietd na §wiecie duzy wplyw ma globalizacja, ktérej efek-
tem sa silne powiazania pomiedzy réznymi gateziami gospodarki, w tym takze
rynkami kapitatlowymi. Do negatywnych jej aspektéw nalezy przede wszystkim
to, ze kryzysy gospodarcze i finansowe przestaty mie¢ lokalny charakter (Borcuch
2009). Globalizacja rynkéw, ze wzgledu na przenoszenie si¢ negatywnych nastro-
jow (ktére w tym wypadku rozumiemy jako gwattowne i trwajace przez dluzszy
czas zalamanie si¢ kurséw akcji) moze by¢ czynnikiem utrudniajacym nie tylko
dywersyfikacje ryzyka', ale réwniez ocene rzeczywistego stanu rynku kapitato-
wego w danym kraju. Zatem analiza kondycji samej gietdy nie moze by¢ prowa-

dzona bez zbadania jej relacji z wiodacymi gietdami na §wiecie.

! Korzysci z miedzynarodowej dywersyfikacji portfela podkreslit juz Grubel (1968).
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Migdzy innymi problemy dotyczace wspéizaleznosci gietd, klasyfikacji ryn-
kéw finansowych, zmian jednoczesnych na gietdach (comovement) czy zarazanie
gietd (contagion) jest szczegblne chetnie podejmowany w badaniach empirycz-
nych w ostatnich dwudziestu latach. Sama ,,wsp6tzaleznos$¢” gietd mozna rozu-
mie¢ dwojako. Jeden nurt badan obejmuje bowiem analiz¢ wspétzaleznosci gietd
wyrazang poprzez korelacje, kowariancje lub inng strukture wzajemnych powia-
zaf krétkookresowych wyznaczang na podstawie stop zwrotu gtéwnych indeksow
gietdowych. Ten watek bedzie kontynuowany w monografii. Natomiast drugi nurt
badan zaktada istnienie czynnika, ktéry oddziatuje na dane gietdy, powodujac na
nich wspdlny trend cen akcji. Do tego nurtu naleza wszelkie badania dotyczace
zaleznosci dtugookresowych (long-term dependence)?.

Klasyfikacji rynkéw gietdowych dokonuje si¢ ze wzgledu na wybrang ich
cechg, a jedna z mozliwosci przeprowadzenia takiej klasyfikacji jest analiza skupieii
(cluster analysis). W analizie zmian jednoczesnych na gietdach, zaklada sig, ze
rynki reaguja natychmiast na zdarzenia kryzysowe. Natomiast zarazanie gietd
wedlug Forbesa i Rigobona (2002) jest to ,,znaczacy wzrost korelacji pomigdzy
gietdami po szoku w jednym kraju (lub grupie krajéw)”.

Po $wiatowym kryzysie finansowym teoretycy i praktycy zaczeli zwracaé
wigksza uwage na szukanie czynnikéw determinujacych nie tylko zachowanie
pojedynczych gield, ale réwniez zmiany struktury wzajemnych powigzan pomigdzy
tymi gietdami. Wiedza o istnieniu relacji pomigdzy gielda papieréw wartosciowych
a gospodarka sugeruje, by obszar szukania czynnikéw, ktére moga determinowac
zmiany poziomu wspotzaleznosci gietd obejmowat nie tylko sfery zwiazane
bezposrednio z finansami, ale réwniez z gospodarka. Na przyktad Von Furstenberg
i Jeon (1989) analizowali znaczenie stép procentowych, kurséw wymiany walut
oraz ceny ropy i ztota dla warto$ci wspdtczynnika korelacji pomigdzy dziennymi
stopami zwrotu indekséw gieldowych USA, Japonii, Wielkiej Brytanii i Niemiec
w latach 1986-1988.

King, Sentana i Wadhwani (1994), wykorzystujac indeksy szesnastu
Swiatowych gield, doszli do wniosku, ze tylko niewielka czg$¢ zmiennoSci

kowariancji pomigdzy nimi moze by¢ wyjas$niona poprzez obserwowalne zmienne

2 Temat zaleznosci dtugookresowych pomigdzy rozwijajacymi si¢ gietdami z Europy grodkowej
a rozwinigtymi rynkami Europy i Stanéw Zjednoczonych w swoich pracach poruszali migdzy
innymi Voronkova (2004), Syriopoulos (2007), Witowska i in. (2012). Wplyw rozwinigtych
rynkéw europejskich na wschodzace rynki CEE pokazali Cerny 1 Koblas (2005).
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ekonomiczne. Zmiany w korelacjach migdzy rynkami sa raczej spowodowane zmia-
nami nieobserwowalnych zmiennych. Badajac wybrane rynki rozwinigte, Longin
Solnik (1995), na podstawie miesigcznych nadwyzkowych stép zwrotu, obejmuja-
cych okres od 1960 do 1990 roku, stwierdzili, ze korelacja migdzy rynkami wzra-
sta wraz ze wzrostem warunkowej zmiennosci. Informacje o przysztej zmiennosci
moga zawieraé takie zmienne ekonomiczne jak stopa dywidendy i stopy procen-
towe. Karolyi i Stulz (1996) badali wptyw ogloszen zmiennych makroekonomicz-
nych na zmiany korelacji pomigedzy stopami zwrotu japonskich i amerykanskich
spoétek. Didier i in. (2010) badali czynniki wptywajace na korelacje pomigdzy
indeksami gieldowymi USA i 83 innych krajéw w czasie kryzysu 2007-2008
i stwierdzili, ze w tym okresie wazne byty tylko czynniki zwigzane bezposred-
nio z finansami, podczas gdy wybrane wskaZniki makroekonomiczne nie mialy
znaczenia w kontekscie tego kryzysu.

Mobarek i in. (2016), badajac rynki rozwinigte (Australia, Kanada, Francja,
Niemcy, Hongkong, Wtochy, Japonia, Szwecja, Wielka Brytania i Stany Zjedno-
czone) oraz rynki wschodzace (Argentyna, Brazylia, Chile, Chiny, Indie, Indonezja,
Korea, Malezja, Rosja i Potudniowa Afryka) w okresach kryzysu i poza nimi, za-
uwazyli, ze w czasie kryzysu stopa wzrostu PKB, inflacja i stopy procentowe sa
istotne dla korelacji rynku rozwijajacego si¢ z rynkiem rozwinigtym. Nie wykryli
natomiast czynnikéw transmisji kryzysu migdzy rynkami rozwinigtymi. Wpltyw
amerykariskich doniesiefi o makroekonomicznych danych na relacj¢ pomigdzy sto-
pami zwrotu, zmienno$cia i obrotem na trzech europejskich rynkach akcji (we
Frankfurcie, w Wiedniu i w Warszawie) byly badane w pracy Gurgula, Lacha i Wéj-
towicza (2016). Gomes i Taamouti (2016) skonstruowali czynniki, ktére reprezen-
tuja wybrane wskaZzniki makroekonomiczne, na podstawie informacji z Google
Trends zwiazanych z dziatalnoScig gospodarcza. Nastgpnie zbadali ich wptyw na
powiazania pomigdzy gietdami Stanéw Zjednoczonych, Francji, Niemiec, Wioch
i Hiszpanii. Okazato si¢, ze nowo skonstruowane zmienne wptywaja istotnie na ko-
wariancj¢ pomigdzy stopami zwrotu indekséw analizowanych gietd. Czapkiewicz
1in. (2018) zbadali wptyw zmiennych makroekonomicznych, takich jak stopa bez-
robocia, indeks CPI, indeks produkcji przemystowej oraz rentownos$¢ 10-letnich
obligacji, na wspotzaleznos¢ gietd z krajéw grupy G6.

Zagadnienia omawiane w monografii koncentrowac si¢ beda wokét trzech
watkéw tematycznych. Jeden watek obejmuje badania majace na celu grupowa-

nie gietd na §wiecie pod wzgledem ich podobiefistwa w powiazaniach z innymi
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gietdami. Celem jest wskazanie miejsca GPW w Warszawie na tle innych gietd
papieréw warto$ciowych. Drugi watek obejmuje cykl badan dotyczacych analizy
potencjalnych determinantéw zmian pozioméw wspéizaleznosci wybranych gietd,
ktadac réwniez nacisk na GPW w Warszawie. Zagadnienie dotyczace roli wskaZni-
kéw finansowych oraz makroekonomicznych w dynamice struktury powiazan war-
szawskiej GPW z innymi gietdami na Swiecie jest rzadko poruszane w literaturze.
Zatem celem tej monografii jest migdzy innymi, préba czgsciowego wypetnienia tej
luki. Natomiast trzeci watek badari koncentruje si¢ na teoretycznych wlasnosciach
zastosowanych narzgdzi statystycznych.

Na podstawie dwéch pakietéw danych dziennych stép zwrotu gtéwnych
indekséw gietdowych na §wiecie: pochodzacych z okresu 20062016 oraz
z okresu 1997-2016, postawiono dwie gtéwne hipotezy badawcze oraz dwie

hipotezy pomocnicze. Gtéwne hipotezy to:

1. W okresie kryzysu gieldy sa znacznie mocniej ze soba powiazane niz w ok-
resach przed i pokryzysowych. Jednak spoSréd gietd na Swiecie mozna
wyodrebnié takie grupy gietd, w obregbie ktérych relacje jej elementéw z inny-
mi gietdami sg niezalezne od zmieniajacej si¢ sytuacji ekonomicznej. Wptyw
globalnej koniunktury ekonomicznej na GPW w Warszawie jest najbardziej

podobny do analogicznego wplywu na gietdy Grupy Wyszehradzkie;.

2. Czynniki, ktére maja istotne znaczenie dla wyjasnienia zmian pozioméw
wspotzalezno$ci gietd nie sa uniwersalne. Dla rozwinigtych rynkéw Europy
Zachodniej i USA wigksze znaczenie maja ogdélno§wiatowe wskazniki
finansowe, natomiast dla relacji GPW w Warszawie* z rynkami rozwinigtymi
Europy Zachodniej — lokalne wskazniki finansowe 1 makroekonomiczne.

a. Notowania indeksu VIX (oraz VSTOXX) maja gtéwnie znaczenie dla
poziomu wspdizaleznosci rynkéw rozwinigtych. Wraz ze wzrostem

tego indeksu wystepuje wzrost poziomu wspétzaleznosci.

b. Notowania stép procentowych LIBOR oraz TED spread maja znaczenie
dla poziomu wspédtzaleznosci rynkéw rozwinigtych. Obnizka stop
procentowych LIBOR oraz wzrost wartoSci TED spread skutkuje

wzrostem tego poziomu.

3 W monografii bedzie wyjasnione, dlaczego taki okres byt analizowany.
4 Gietda w Warszawie byta dlugo uznawana jako rozwijajaca si¢. W roku 2017 agencja FTSE
Russell sklasyfikowata Polske jako rynek rozwinigty.
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c. Ceny surowcow maja znaczenie dla wyjasnienia zmian poziomoéw
wspotzaleznoSci rynkéw rozwinigtych. Wzrost ceny surowca skutkuje

wyzszym poziomem tej wspéizaleznosci.

d. Rentownos$¢ 10-letnich obligacji rynkéw rozwinigtych ma znaczenie
dla poziomu wsp6tzaleznosci rynku rozwinigtego z GPW w Warszawie.
Wzrost rentownosci obligacji kraju z rozwinigta gospodarka obniza

poziom tej wspéizaleznosci.

e. Wielkosci makroekonomiczne, takie jak inflacja, stopa bezrobocia czy
indeks produkcji przemystowej maja znaczenie dla relacji GPW w War-
szawie z rozwinigtymi gieldami Europy Zachodniej. Wzrost stopy bez-
robocia w Polsce ma odbicie we wzroscie poziomu wspétzaleznosci

tych gietd.

Pozostate hipotezy badawcze to:

1. Dlarelacji GPW w Warszawie z rozwinigtymi gietdami Europy wyzszy po-
ziom wspdtzaleznoSci dwoch gietd pokrywa si¢ z okresem duzej zmiennosci
stép zwrotu ich indekséw gietdowych.

2. Zmiana struktury powiazan GPW w Warszawie z innymi gieldami jest nie
tylko zwiazana z okresami hossy i bessy, ale moze by¢ rowniez wywotana
przez inne czynniki.

Grupowanie rynkéw finansowych zostanie przeprowadzone dla 36 indekséw
gietdowych pochodzacych z gietd amerykanskich, europejskich oraz azjatyckich,
bazujac na ich dziennych notowaniach z okresu 2006-2016. Szczeg6towej analizie
poddane zostang cztery podokresy: (i) przed §wiatowym kryzysem finansowym:
styczen 2006 — lipiec 2007, (ii) okres kryzysu: lipiec 2007 — marzec 2009, (iii) okres
wychodzenia z kryzysu: marzec 2009 — grudziefi 2011, (iv) lata 2012-2016. Jako
narzgdzie do grupowania gield zastosowana bedzie analiza skupien.

W pozostatych badaniach, oprécz gieldy polskiej (GPW w Warszawie), pod
uwage zostanie wzigta gietda amerykanska (Nowojorska Gietda Papieréw Warto-
Sciowych) oraz rozwinigte gietdy Europy Zachodniej, takie jak gielda niemiecka
(Frankfurcka Gietda Papieréw Warto$ciowych), gielda francuska (Gietda Papie-
row WartoSciowych w Paryzu) czy gietda brytyjska (Londynska Gielda Papieréw
Warto$ciowych). W niektorych przypadkach przedstawione zostang rowniez wy-
niki analiz dla gietdy rosyjskiej (Gietda Papier6w WartoSciowych w Moskwie),

ktéra nalezy do grupy rynkéw rozwijajacych sig i ktéra stosunkowo rzadko jest
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przedmiotem badan oraz dla gieldy szwedzkiej (Sztokholmska Gietda Papieréw
Wartosciowych), ktéra jest jedna z gietd formacji OMX?>.

Oprocz badan, ktére zostang przeprowadzone w celu weryfikacji hipotez ba-
dawczych, beda rowniez przedyskutowane zmiany jednoczesne na GPW w War-
szawie 1 innych gietdach oraz zostanie zbadany efekt zarazania. Zdecydowana
wigkszo$¢ prezentowanych w tej monografii wynikéw jest oryginalna i nigdzie nie
byta publikowana.

W celu opisania dynamicznych struktur powigzan pomiedzy gietdami® opra-
cowano metody bazujace na wielowymiarowych modelach typu GARCH lub na
teorii kopuli (copula). W Polsce wielowymiarowe modele typu ARCH i GARCH
wykorzystywali w swoich badaniach migdzy innymi Osiewalski i Pipien (2002,
2004), Doman i Doman (2009), Piontek i Papla (2005), Papla (2007), Czapkiewicz
1 Machno (2013).

Wykorzystanie kopuli w praktyce zapoczatkowat Embrechts i in. (1999, 2001).
Model, w ktérym jednowymiarowe szeregi czasowe opisywane sa za pomoca
modeli typu GARCH lub jego modyfikacji, natomiast wielowymiarowa strukture
powiazan uzyskuje sie poprzez zastosowanie kopuli, najczesciej jest nazywany
krétko modelem ,,Copula-GARCH”. Dynamike struktur powiazafi pomigdzy
pomigdzy gietdami mozna uzyskaé stosujac dla parametréw modelu Copula-
GARCH mechanizm sterowania wedtug ukrytego tanicucha Markowa. W praktyce
podejscie to wykorzystali w swoich badaniach migdzy innymi Jondeau i Rockinger
(2006), Chollete i in. (2009), Bartram i in. (2007), Kenourgios i in. (2011), Silva
Filho i in. (2012) i inni. W Polsce tematyka kopuli zajmowat si¢ migdzy innymi
Jaworski i in. (2010). W praktycznych zastosowaniach model Copula-GARCH
wykorzystywat miedzy innymi Wanat i in. (2015), Mokrzycka i Pajor (2016).
Przetacznikowe modele Copula-GARCH byly tematem monografii Domana (2011)
oraz Doman i Doman (2014). Temat ten byl réwniez poruszany w pracach autorki
(Czapkiewicz i Majdosz 2014, Czapkiewicz i Jamer 2015).

Aby zweryfikowaé wptyw wybranych czynnikéw na zmiany korelacji pomig-
dzy stopami zwrotow wybranych indekséw gieldowych, modelem, ktéry byt naj-

czgSciej uzywany w tego typu analizach byl model DCC-MIDAS, ktéry zostal

5 W calej monografii nazwy gietd beda stosowane wymiennie, tj. zamiast petnej nazwy gietdy
bedzie podany kraj, z ktérego dana gietda pochodzi.

6 Dla ustalenia uwagi: strukture powiazan pomiedzy gietldami bedziemy rozumie¢ jako wielowy-
miarowy rozklad szeregéw czasowych utworzonych ze stép zwrotu indekséw gietdowych.
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opracowany przez Colacito i in. (2011). Znaczenie czynnikéw oraz ich wplyw na
zmiany rozpatrywanej struktury powiazan pomigdzy gietdami mozna analizowaé
réwniez wykorzystujac przetacznikowy model Copula-GARCH, w ktérym mecha-
nizm przetaczania wedlug ukrytego taricucha Markowa bazuje na historycznych
notowaniach rozpatrywanego czynnika. Sam ukryty model Markowa o takiej struk-
turze (TVPMS) zostat pierwotnie zaproponowany przez Filardo (1994), a nastgpnie
udoskonalony przez Kima i in. (2008). Model ten stosunkowo rzadko byt stosowany
w tego typu analizach’. Réwniez wlasnosci statystyczne tego modelu sa jeszcze
mato udokumentowane w literaturze ekonometrycznej. Zatem kolejnym celem ba-
dan autorki jest weryfikacja wybranych wtasnosci statystycznych tego modelu oraz
jego zastosowanie w weryfikacji postawionych hipotez badawczych.

W niniejszej monografii gldéwnym narzgdziem wykorzystywanym do opisu
struktury powiazan pomigdzy gieldami bedzie przetacznikowy model Copula-
-GARCH, w ktérym przelaczenie jest sterowane wedtug ukrytego taficucha Mar-
kowa. W celu weryfikacji wptywu wybranych czynnikéw na zmiany rozpatrywane;j
struktury powiazan miedzy gietdami zostanie uzyty przetacznikowy model Copula-
-GARCH z mechanizmem TVPMS.

Przedstawione zostang wyniki, ktére koncentruja si¢ wokoét trzeciego watku
badan. Jego tematyka dotyczy teoretycznych wilasnoSci zastosowanych narzedzi
statystycznych modeli ekonometrycznych i testow. Do gtéwnych osiagnigé w tej
materii bedzie naleze¢:

1. Opracowanie algorytmu EM (expectation-maximization algorithm) shuza-
cym do estymacji parametrow przelacznikowego modelu Copula-GARCH
z mechanizmem TVPMS tj. zmienna w czasie macierza przejscia zalezna od
obserwowalnych czynnikéw.

2. Uporzadkowanie warunkow regularnosci gwarantujace asymptotyczng nor-
malno$¢ estymatora MNW (oraz EM) oraz pozadane wtasnoSci statystyk
w tescie Vuonga.

W pracy zostang szczegétowo opisane dwa algorytmy EM, ktére bazuja na
podejsciu przedstawionym w pracach Hamiltona (1990, 1994). Autorski algorytm

EM dla modelu z mechanizmem TVPMS, zostanie oméwiony w podrozdziale 4.3.

7 Przetacznikowy model Copula-GARCH z mechanizmem TVPMS zastosowat Boudt i in. (2012)
do zbadania wptywu indekséw VIX oraz wskaznika Ted spread na zmiany poziomu wspoéiza-
lezno$ci migdzy tygodniowymi stopami zwrotu w bankach holdingowych z siedziba w Stanach
Zjednoczonych. Réwniez Czapkiewicz i in. (2018) wykorzystali ten model w swoich analizach.
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Natomiast w podrozdziale 4.4 zwrécona zostanie szczeg6lna uwaga na asympto-
tyczne wtasnosci uzyskanych estymatoréw. Klasycznie zaktada si¢ bowiem, ze
zmienne losowe, dla ktdérych realizacji tworzymy procedurg estymacji nieznanych
parametrow sa niezalezne o tym samym rozktadzie, ktérego gesto$¢ spetnia odpo-
wiednie warunki regularnosci. To zatozenie gwarantuje asymptotyczng normalno$¢é
rozktadu estymatora. Jednak takie warunki regularnosci, zwtaszcza zatozenie o nie-
zaleznoSci zmiennych losowych, nie sa spetnione dla préby, na podstawie ktdrej
estymujemy nieznane parametry modeli przetacznikowych. Niespetnienie wyma-
ganych warunkéw regularnosci uniemozliwia rowniez zastosowanie powszechnie
uzywanych testéw stuzacych do poréwnywania dwéch modeli, na przyktad testu
Vuonga (1989).

W prezentowanej pracy zostang wigc uporzadkowane warunki regularnosci,
ktére gwarantuja, iz estymator najwigkszej wiarogodnosci (oraz ME) zastosowany
dla estymacji nieznanych parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH
utrzymuje swoje klasyczne wtasnos$ci. Zaprezentowany tok mySlowy wykorzystuje
teze twierdzenia, ktérego dowdd znajduje si¢ we wspdlnej pracy Czapkiewicz i Da-
widowicz (2018). We wspomnianej pracy zostato wykazane centralne twierdzenie
graniczne dla zmiennych losowych, ktérych rozktad jest sterowany ukrytm fan-
cuchem Markowa ze skoriczong liczba stanéw. To twierdzenie dato podstawy do
dalszych teoretycznych analiz, ktére zamieszczone zostaly wylacznie w prezento-
wanej monografii.

Aby zbada¢ znaczenie czynnika w zmianach struktury powiazan pomigdzy
gietdami nalezy wykonaé test poréwnujacy dwa modele: model przetacznikowy
sterowany wedtug ukrytego tancucha Markowa oraz model przetacznikowy z me-
chanizmem TVPMS. Jednym z testéw, ktéry ma zastosowanie przy poréwnywaniu
dwdch modeli, zaréwno niezagniezdzonych, jak i zagniezdzonych jest test Vuonga
(1989). Jednakze zalozenia tego testu sa bardzo restrykcyjne. Pomimo, ze zostaly
one zlagodzone w pracy Riversa, Vuonga (2002), to nadal nie sa spetnione dla
modeli przetacznikowych. Autorka w monografii okresti warunki regularnosci,
ktére sa spetnione dla modeli przetacznikowych oraz wykaze dla tych warunkéw
stusznoé¢ stosowanych statystyk testu Vuonga (1989), pokaze w jaki sposéb jest
formutowana hipoteza zerowa dla poréwnywania modeli przetacznikowych i jakiej
korekty wymagaja odpowiednie statystyki testowe.

Monografia sktada si¢ z dwoch czgsci: teoretycznej i praktycznej. Pierwsza

czg$¢ ma na celu oméwienie warsztatu i metodologii, natomiast wyniki badafi
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empirycznych sa tematem czgsci drugiej. W pierwszym rozdziale zostata krétko
opisana struktura rynku finansowego oraz instrumenty finansowe. Rozdziat ten
ma charakter wylacznie ilustracyjny i przegladowy. Celem tego rozdziatu jest bo-
wiem wprowadzenie pojeé, ktére beda uzywane w monografii. W rozdziale drugim
przedstawiono charakterystyki jednowymiarowych finansowych szeregéw czaso-
wych oraz sposoby ich modelowania. Rozdziat trzeci, w ktérym zdefiniowano i opi-
sano wtasnosci kopuli, byt podstawa do sformutowania modelu Copula-GARCH.
Rozdziat czwarty obejmuje tematyke dotyczaca dynamicznych modeli wspdtza-
lezno$ci: wspomniano tylko o wielowymiarowych modelach typu GARCH, nato-
miast najwigkszy nacisk byt potozony na przetacznikowe modele Copula-GARCH,
w ktorych przetaczenie jest sterowane wedlug ukrytego tancucha Markowa. Zostaty
opisane metody konstrukcji modelu, sposoby estymacji jego parametrow oraz scha-
rakteryzowano asymptotyczne wtasnosSci estymatoréw metody najwigkszej wia-
rogodnosci i algorytmu EM. Rozdziat piaty zawiera wyniki badart empirycznych
dotyczacych grupowania rynkéw. W rozdziale tym przedstawiono réwniez ana-
lize zmian jednoczesnych na GPW w Warszawie i gietdach z Europy Zachodniej,
z USA oraz z Rosji. Oméwiono réwniez problem zarazania warszawskiej gietdy
negatywnym impulsem pochodzacym z USA, Niemiec, Francji, Wielkiej Brytanii
oraz Rosji. W rozdziale szdstym, przedstawiono badanie dotyczace wptywu wybra-
nych wskaZnikéw na poziom wspdtzaleznosci pomigdzy gietdami. Podsumowanie

wynikéw zawarte jest w zakoficzeniu.
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1. Podstawowe pojecia

dotyczace rynku finansowego

Celem niniejszego rozdziatu jest przyblizenie wybranych poje¢ dotyczacych
rynku finansowego, ktore beda si¢ pojawiaé w monografii.

Sam rynek finansowy jest definiowany najczgsciej jako miejsce, gdzie doko-
nuje si¢ zawarcie transakcji kupna lub sprzedazy towaru, jakim jest instrument
finansowy (Banaszczak-Soroka i in. 2014). Przeglad instrumentéw finansowych
mozna znaleZ¢ migdzy innymi w pracach Jajugi (2009), Jajugi i Jajugi (2017),
Sopocko (2010), Thiela (2010).

1.1. Klasyfikacja rynku finansowego

Rynek finansowy mozna podzieli¢ na dwa gtéwne segmenty operacyjne: rynek
pienigzny oraz rynek kapitatowy. Bardziej szczegétowa klasyfikacja rynku finanso-
wego uwzglednia jeszcze dodatkowe segmenty: rynek terminowy, zwany rowniez
rynkiem instrumentéw pochodnych, rynek walutowy oraz rynek depozytowo-kre-
dytowy. Jednym z kryteriéw podziatu rynku na sektory jest rodzaj instrumentéw
finansowych bedacych przedmiotem handlu w danym sektorze.

Rynek pienigzny to segment rynku finansowego, na ktérym obraca si¢ instru-
mentami finansowymi emitowanymi na okres do 52 tygodni. Podstawowa rola rynku
pienigznego jest zapewnienie odpowiedniego poziomu ptynnosci jego uczestnikom.
Cechuje go idealna konkurencja, co prowadzi do ustalenia cen waloréw w wyniku
popytuipodazy. Rynek ten pomaga jednostkom gospodarczym w realizacji zapotrze-
bowanianakapital, umozliwiajac im zaciaganie kredytéw i pozyczek krétkotermino-
wych. De¢bski (2014) podaje, ze ze wzgledu na rodzaj transakcji najwigkszymi seg-

mentami tego rynku sarynek lokat migdzybankowych oraz rynek bonéw skarbowych.

19



Rynek lokat migdzybankowych ksztaltuje si¢ gléwnie w zaleznosci od wyso-
kosci nadwyzek rezerw bankéw komercyjnych, ktére moga by¢ lokowane w walo-
rach emitowanych przez bank centralny, skarb panstwa lub by¢ pozyczane innym
bankom z odpowiednim ich oprocentowaniem. W zaleznos$ci od tego, czy bank
komercyjny ma zatem nadwyzke czy niedobdr wolnych rezerw gotéwkowych,
moze wystapi¢ w charakterze pozyczkodawcy lub pozyczkobiorcy. W wyniku
réwnowagi popytu i podazy nadwyzek ustala si¢ ich stopa procentowa. W nor-
malnych warunkach wysoko§¢ oprocentowania lokat migdzybankowych zalezy
nie tylko od poziomu ryzyka kontrahenta, ale réwniez od poziomu bazowych stép
procentowych banku centralnego oraz od wielkoSci popytu na pieniadz i podazy
pieniadza.

Najbardziej znang stopa oprocentowania lokat migdzybankowych jest indeks
LIBOR (Interbank Offered Rate), ktory jest referencyjna wysokoscia oprocen-
towania depozytéw i kredytow na rynku lokat migdzybankowym w Londynie.
Stopa LIBOR jest Srednia arytmetyczna stép procentowych, po jakich najwaz-
niejsze banki Wielkiej Brytanii sa sktonne pozyczaé¢ swoje Srodki innym ban-
kom. W Warszawie natomiast jest ustalany indeks WIBOR (Warsaw Interbank
Offered Rate), bedacy referencyjna wysokoscia oprocentowania kredytéw na pol-
skim rynku migdzybankowym. Jest to Srednia arytmetyczna stop procentowych
podawana przez banki, ktére zostalty dopuszczone do zawierania transakcji z NBP.
Stawki te sg obliczane z godziny 11.00 kazdego dnia roboczego.

Drugim waznym segmentem rynku finansowego jest rynek kapitalowy.
Ze wzgledu na miejsce emisji i sprzedazy instrumentéw finansowych rynek
kapitatlowy dzielimy na rynek pierwotny oraz na rynek wtérny. Na rynku
pierwotnym z propozycja nabycia instrumentéw finansowych wystepuje sam
emitent. Na tym rynku emitent spotyka si¢ z inwestorem. Kapital pozyskany
w wyniku emisji powigksza zasoby wtasne emitenta. Z rynkiem pierwotnym
mamy po raz pierwszy do czynienia w momencie zakladania spétki akcyjnej,
kiedy to jej zatozyciele sami obejmuja lub proponuja innym osobom objecie
okreslonej liczby akcji.

Natomiast na rynku wtérnym z propozycja nabycia instrumentéw finanso-
wych wystepuje ich witasciciel. Po wyemitowaniu i przydziale papieréw warto-
Sciowych nowej emisji ich pierwszemu wilascicielowi, papiery te sa nastgpnie
sprzedawane na rynku przez osoby inne niz emitent. Obrdt papierami warto$cio-

wymi odbywa si¢ migdzy inwestorami.
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Rynek wtérny dzieli si¢ na trzy segmenty operacyjne: rynek niepubliczny,
rynek gietdowy oraz rynek pozagietdowy. Na podziat ten ma wptyw rodzaj wy-
stgpowania na nim spoétek oraz sposéb obrotu papierami warto§ciowymi. Kiedy
spotka nie ma jeszcze odpowiedniej renomy na rynku i jej zapotrzebowanie na
kapital w zwiazku z potrzebami inwestycyjnymi jest stosunkowo niewielkie, to
wystepuje ona raczej na rynku niepublicznym, gdzie obrét papierami warto$cio-
wymi ogranicza si¢ do waskiego kregu oséb.

Rynek gieldowy uznawany jest za najbardziej prestizowy rynek wtorny. Jest
to najbardziej zinstytucjonalizowana forma wtérnego rynku instrumentéw finan-
sowych. Cena instrumentu finansowego jest ksztaltowana na podstawie zlecenia
kupujacych i sprzedajacych.

Aby instrument finansowy byl dopuszczony do obrotu na rynku gietdowym,
musi spetnia¢ pewne kryteria. W wyniku takich dziatai na parkietach gietdowych
sq notowane papiery wartoSciowe najwigkszych i najbardziej wiarygodnych emi-
tentéw oraz instrumenty pochodne charakteryzujace si¢ znaczng wiarygodnoscia.
Poza szczegblnymi kryteriami dopuszczenia instrumentéw finansowych na rynek
gieldowy emitenci papieréw warto§ciowych sa zobowiazani do biezacego i okre-
sowego informowania inwestoréw o swojej sytuacji finansowo-ekonomicznej
oraz o zdarzeniach, ktére moga wplywac na ceng¢ papieru na gietdzie.

Na rynku pozagietdowym (OTC — Over the Counter Market) transakcje
moga by¢ zawierane bezposrednio migdzy inwestorami. Z dopuszczenia danego
waloru do obrotu na OTC zwigzane sa znacznie mniejsze restrykcje niz ma
to miejsce w przypadku rynku gietdowego. To sprawia, ze rynki pozagietdowe
sa przeznaczone w szczegolnosci dla matych i Srednich przedsigbiorstw, ktére
emituja swoje akcje. Rynek pozagietdowy stanowi réwniez pewna alternatywe
dla emitentéw, ktérzy nie spetniaja kosztownych i wysokich wymagan stawianych
przez gietde.

Najbardziej popularnym papierem wartosciowym obecnym na rynku kapita-
towym jest akcja. Jest ona papierem warto§ciowym oznaczajacym prawo jej po-
siadacza do wspotwlasnosci firmy, ktora ja wyemitowata. W wigkszosci krajow
(réwniez w Polsce) kazda akcja musi mie¢ okre§long warto§¢ nominalng wyra-
zona w jednostkach pienigznych. Biorac pod uwage sposéb przenoszenia wiasnosci,
mozna wyr6zni¢ akcje imienne i akcje na okaziciela. Akcje imienne w tresci za-
wieraja nazwisko nabywcy akcji, natomiast akcje na okaziciela nie sa zwiazane

z konkretna osoba. Wigkszo$¢ akcji pozostajaca w obrocie to akcje na okaziciela.
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Akcjonariusz, ktéry jest wtascicielem akcji, posiada okre§lone prawa. Mig-
dzy innymi ma on prawo do udzialu w zysku rocznym, tzw. dywidendy oraz
prawo poboru akcji nowych emisji. To ostatnie prawo zabezpiecza akcjonariuszy
przed skutkami rozwodnienia kapitalu w przypadku emisji nowych akcji. Aby za-
pewni¢ dotychczasowym akcjonariuszom utrzymanie ich stanu posiadania praw
do majatku spoéiki, prawo poboru akcji daje im mozliwos¢ nabycia nowych ak-
cji (prawo do akcji) w okres§lonym stosunku do liczby juz posiadanych akcji.

Od momentu spetnienia §wiadczenia przydziatu akcji, prawo poboru wygasa
i przeksztatca si¢ w prawo do akcji, ktére obowiazuje od chwili przydziatu akcji
do momentu dopuszczenia akcji do obrotu. Prawo do akcji jest instrumentem,
ktéry rowniez moze by¢ przedmiotem obrotu gietdowego. Umozliwia ono
inwestorom wczesniejsze wycofanie si¢ z inwestycji lub nabycie akcji zanim
zadebiutuja na gietdzie. Obrét prawami do nowych akcji podlega takim samym
regutom jak obrét akcjami. Miejscem, w ktérym dokonuje si¢ sprzedaz i zakup
tych instrumentéw, jest gietda papieréw wartosciowych.

Globalizacja rynkéw, otwarcie gospodarki, rozwdj handlu na duza skale,
zmienno$¢ stép procentowych, wahania cen surowcéw i akcji sa przyczyna po-
wstawania pewnego rodzaju ryzyka finansowego. W zwigzku z tym pojawily si¢
nowe instrumenty finansowe, bgdace pochodna instrumentu bazowegog, ktérych
celem jest ograniczenie tego ryzyka. Wraz z powstaniem tych nowych instru-
mentéw automatycznie utworzyl si¢ rynek instrumentéw pochodnych (bgdacych
jednoczednie instrumentami transferu ryzyka), zwany tez rynkiem terminowym.

Kolejnym segmentem klasyfikacji rynku finansowego jest rynek walutowy.
Na rynku tym odbywa si¢ obrét walutami obcymi. W wyniku dziatania podazy
i popytu ustala si¢ kurs, ktéry odzwierciedla stosunek ceny migedzy walutami.
Rynek ten czgsto nazywany jest rynkiem Forex.

Rynek depozytowo-kredytowy jest uzupetnieniem rynku pienigznego. Jak
sama nazwa tego rynku wskazuje, swoje dziatania skupia na lokatach banko-
wych, kredytach bankowych i pozyczkach. Rynek depozytowo-kredytowy dotyczy
transakcji migdzy bankami i ich klientami. Na rynku tym funkcjonuja instytu-
cje finansowe, ktérych podstawowym zadaniem jest przyjmowanie depozytéw
oraz udzielanie kredytéw i pozyczek. Rynek tworza migdzy innymi banki ko-

mercyjne, banki spétdzielcze oraz spéldzielcze kasy oszczgdnosciowo-kredytowe.

8 Jako instrument bazowy przyjmuje si¢ migdzy innymi instrument lub ceche z rynku pienigznego
lub kapitatowego (akcje, obligacje, indeks gietdowy).
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1.2. Gielda papieré6w wartosSciowych

Wedtug Dorosz i Putawskiego (1991), gietda papieréw wartoSciowych sa
regularne, odbywajace si¢ w okreslonym czasie i miejscu, podporzadkowane
okreslonym normom i zasadom, spotkania oséb pragnacych zawrzeé umowe
kupna-sprzedazy oraz oséb posredniczacych w zawieraniu transakcji, ktérych
przedmiot stanowia zamienne papiery warto§ciowe, przy czym ceny owych trans-
akcji ustalone sg na podstawie uktadu podazy i popytu, a nastgpnie podawane do
wiadomosci publicznej”.

W rozwinigtych gospodarkach rynkowych gietda papieréw warto§ciowych
odgrywa wazna rolg w gospodarce danego pafistwa. Na Swiecie wystgpuja dwa
sposoby organizacji gietdy papierow wartoSciowych. Wedtug pierwszego sposobu
gietda jest powotywana przez podmioty zainteresowane utworzeniem rynku pa-
pieréw wartoSciowych. Tworza ja, a nastgpnie zarzadzaja przedsigbiorstwa prowa-
dzace biura maklerskie, ktére kieruja si¢ odpowiednimi przepisami prawa handlo-
wego i cywilnego. W tym sposobie organizacji gietda jest instytucja niezalezna
od panstwa (na przyktad gieldy w Stanach Zjednoczonych i w Wielkiej Bryta-
nii). W przypadku drugiego sposobu organizacji gieldy papieréw wartoSciowych
wymagane sa odpowiednie zezwolenia organu parnstwowego, ktéry sprawuje nad
gietda bezposrednia kontrolg. Ten rodzaj gietdy dziata wedtug regut Scisle okre-
Slonych przez panistwo. Do gietd tego rodzaju nalezy Gietda Papieréw Warto-
Sciowych w Warszawie, ktora dziata na podstawie ustawy, okreslajacej warunki,
ktére musza by¢ spetnione przy dokonywaniu obrotu papierami warto$ciowymi.
Doktadny opis sposobéw organizacji gietdy przedstawil Debski (2014).

Biorac pod uwage rodzaj instrumentu finansowego podlegajacego obrotom,
mozna wyrézni¢ dwie podstawowe grupy gietd. Do pierwszej grupy zaliczamy
te, na ktérych handluje si¢ podstawowymi papierami warto$ciowymi, jakimi sa
akcje i obligacje, natomiast w drugiej grupie handluje si¢ gtdwnie instrumentami
pochodnymi (gieldy terminowe). W wielu krajach obrét instrumentami podsta-
wowymi i pochodnymi jest prowadzony oddzielnie.

Gieldy niektorych krajéw lacza sig, tworzac rozbudowane struktury. Przykta-
dem moze by¢ parkiet o nazwie Euronext. Celem jego utworzenia bylo stworze-
nie rynku, ktéry moégtby konkurowaé z gietda papier6w wartos§ciowych w Londy-
nie. Euronext powstat w 2000 roku na skutek polaczenia gield w Amsterdamie,

Brukseli i Paryzu. W roku 2001 do wspdlpracy z Euronextem przystapita gietda
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w Lizbonie. W roku 2007 dokonata si¢ fuzja nowojorskiej gietdy NYSE z gietda
Euronext, w ten sposéb powstala gietda o nazwie NYSE Euronext. Objeta ona
gietde NYSE, Euronext oraz gietde derywatéw LIFFE w Londynie. Innym przy-
ktadem duzych formacji gietdowych jest NASDAQ OMX, w ktérej potaczono
parkiety z kilkunastu panstw, na ktérych notowane sa firmy reprezentujace ponad
50 krajow. Do europejskiej czgsci grupy nalezy 12 rynkdéw, gtéwnie z rejonu
morza Battyckiego (OMX Nordic).

Wedtug danych pochodzacych z Banku Swiatowego® najwieksza gielda
na Swiecie pod wzgledem kapitalizacji jest gietda papieréw wartoSciowych
w Nowym Jorku (NYSE). W 2015 roku kapitalizacja NYSE wynosita 18,3
biliona dolaréw amerykanskich. Druga co do wielkosci jest gietda NASDAQ
— réwniez w Stanach Zjednoczonych. Jej kapitalizacja w roku 2015 wyniosta
okoto 6,7 biliona dolaréw amerykanskich. NASDAQ, czyli National Association
of Securities Dealers Automated Quotations, jest przyktadem pozagietldowego,
regulowanego rynku akcji. Zostat uruchomiony w 1971 roku jako pierwszy
na Swiecie calkowicie elektroniczny system obrotu. Stworzono go z mySla
o innowacyjnych spétkach, ktére byly zbyt male, by mogly debiutowaé na
tradycyjnych gietdach.

Trzecia w rankingu najwigkszych gietd na Swiecie, z kapitalizacja siggajaca
6,1 biliona dolaréw amerykarskich (2015 rok), jest londyfiska gietda papieréw
wartosciowych (London Stock Exchange). W Londynie notowane sa wszystkie
rodzaje papieréw wartoSciowych pochodzace z Wielkiej Brytanii i akcje wybra-
nych spétek ze Swiata. Czwarta gietda na Swiecie ma siedzibe w Tokyo. Jej
kapitalizacja w roku 2015 siggata 4,4 biliona dolaréw.

W rankingu tym wysokie pozycje zajmuja rowniez gielda w Szanghaju,
ktéra w roku 2105 osiagnela kapitalizacje 3,9 biliona dolaréw, gielda w Hong
Kongu z kapitalizacja 2,9 biliona dolaréw oraz gietda w Shenzen z kapitalizacja
2,6 biliona dolaréw. Pod koniec roku 2015 do pierwszej dziesiatki nalezata
rowniez gietda w Toronto z kapitalizacja 1,6 biliona dolaréw. Do najwigkszych
gietd w Europie, oprécz gieldy w Londynie, nalezy gietda niemiecka z siedziba
we Frankfurcie nad Menem z kapitalizacja 1,5 biliona dolaréw (w roku 2015),

ktéra plasuje si¢ na dziesiatym miejscu wsrdd najwigkszych parkietéw $wiata.

9 https://data.worldbank.org/indicator/ [10.12.2016].
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Natomiast Gietda Papieréw Warto$§ciowych w Warszawie nalezy do gietd
Sredniej wielkoSci. Pod wzgledem kapitalizacji w roku 2015 zajmowata w Euro-
pie dwunasta pozycje z kapitalizacja 0,14 biliona dolaréw. Rysunek 1.1 przedsta-

wia kapitalizacje wybranych rynkéw na podstawie danych z 2015 roku.
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Rysunek 1.1. Kapitalizacja najwigkszych gietd papier6w warto$ciowych w 2015 roku
Zrédto: opracowanie wlasne

Reprezentantem nastrojéw gieldy jest indeks gietdowy. Wyraza on taczna
zmian¢ kurséw notowanych na danej gieldzie waloréw. Jednym z najstarszych
indekséw dziatajacym na gietdzie jest Dow Jones Industrial Average (DIJIA),
ktéry jest podawany przez gielde w Nowym Jorku. Obecnie sktada si¢ z 30
najwigkszych amerykanskich przedsigbiorstw. Innym dobrze znanym w §wiecie
indeksem jest Standard & Poor 500 (S&P 500) obliczany na NYSE od 1923 roku.
W sktad jego portfela wchodzi 500 przedsigbiorstw o najwigkszej kapitalizacji
notowanych na amerykarnskiej gietdzie. W Europie do bardziej znanych indekséw
nalezy indeks gietdy londynskiej (FTSE). Przy jego obliczaniu bierze sig¢
pod uwage zmiany cen akcji stu najwigkszych firm notowanych na gietdzie

w Londynie.

25



Sposoby konstrukcji wybranych indekséw gietdowych przedstawia Debski
(2014). Na przyktad, indeks FTSE jest konstruowany wedlug algorytmu:

=

Indeks(t) = Y [niPy/nioPy) x 1000, (1.1

I
—

gdzie:

Indeks(t) — wartos$¢ indeksu w chwili 7,

n; — liczba akcji i-tej firmy znajdujacej si¢ na rynku w chwili ,

P; — cena akcji i-tej firmy w chwili ¢,

njp — liczba akcji i-tej firmy znajdujacej si¢ na rynku w okresie bazowym

Py — cena akgcji i-tej firmy w okresie bazowym.

Liczacym si¢ indeksem jest rowniez indeks DAX z gieldy we Frankfurcie
nad Menem oraz CAC40 z gietdy w Paryzu, ktére sa wyznaczane wedlug
tego samego algorytmu. Na Warszawskiej Gieldzie Papieréw WartoSciowych
najwazniejszym indeksem jest Warszawski Index Gietdowy (WIG). Wyznacza
si¢ réwniez Warszawski Indeks Gieldowy Duzych Spétek (WIG30), Warszawski
Indeks Gietdowy Srednich Spétek (WIG50) oraz Warszawski Indeks Gietdowy
Matych Spétek (WIG250). W Warszawie przyjeto kryterium, na podstawie
ktérego w sktad danego indeksu gieldowego moze wejs¢ spotka, ktérej warto§¢
akcji w wolnym obrocie przekracza 1 mln euro i jej liczba akcji w wolnym
obrocie przekracza 10% wszystkich wyemitowanych akcji. Indeksy w Warszawie

obliczane sa nastgpujaco:
Indeks(t) = M(t) x Indeks(t)/M(0) x K(z), (1.2)

gdzie:
Indeks(t) — warto$¢ indeksu w chwili ¢,
Indeks(0) — wartos¢ indeksu w dniu bazowym,
M(t) — kapitalizacja portfela indeksu na sesji 7,
M(0) — kapitalizacja portfela indeksu w dniu bazowym,

K(t) — wspétczynnik korygujacy w chwili 7.

Wspétczynnik K(f) ma na celu zachowanie ciaglosci danego indeksu
np. w przypadku operacji ustalenia praw poboru czy prawa do dywidendy.
W prezentowanej monografii badanie powiazan pomigdzy rynkami papieréw

wartoSciowych bedzie prowadzone dla ich giéwnych indekséw gietdowych.
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2. Wybrane modele

jednowymiarowych szeregow czasowych

Przed przystapieniem do opisu wybranych metod modelowania jednowymia-

rowych finansowych szeregéw czasowych wprowadzone zostang oznaczenia oraz

definicje przydatne w dalszej czgSci rozprawy:

Szeregiem czasowym bedziemy nazywac uporzadkowany w czasie ciag
zmiennych losowych {X,},c». Jako 7 mozemy przyjaé zbiér liczb na-
turalnych lub zbiér liczb catkowitych. W pracy pojecia ,,szereg czasowy”
oraz ,,proces” beda stosowane wymiennie.

Element szeregu czasowego w chwili ¢ bedzie oznaczany duza litera, np. X,
Yi, Ry

Realizacje szeregu czasowego w chwili r beda oznaczane matymi literami,
np. x;, yr, ;. Czasem bedzie tylko mowa o tym, czy to jest realizacja
szeregu, czy zmienna losowa.

Symbol %, bedzie oznaczaé histori¢ procesu do chwili ¢ — 1.

Przez szereg czasowy stop zwrotu bedziemy rozumieé ciag zmiennych

losowych {R;};c 7, gdzie {R;} jest stopa zwrotu, wyznaczang nastgpujaco:

P,
n )
P

R =1 2.1)

gdzie P, oraz P,_; sa cenami zamknigcia danego waloru odpowiednio
w chwili ¢ oraz t — 1. Czgsto w rozprawie okreSlenie szereg stop zwrotu

bedzie oznaczaé realizacj¢ tego szeregu czasowego.
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W rozdziale tym zostana zaprezentowane wybrane zagadnienia dotyczace
modelowania jednowymiarowych szeregéw czasowych. Czg$¢ z prezentowanych
modeli bgdzie zastosowana w analizie empirycznej, ktérej wyniki autorka zamie-
Scita w drugiej czesci rozprawy. Uwaga bedzie skierowana zatem na te modele,
ktére moga by¢ wykorzystywane do opisu finansowych szeregdw czasowych.
Do tego typu modeli nalezy GARCH i jego modyfikacje. W Polsce zastosowa-
niami modelu GARCH w empirycznych badaniach finansowych zajmowali si¢
np.: Brzeszczyriski i Kelm (2000), Osiewalski (2001), Osiriska (2006), Pipiei
(2006), Fiszeder (2009), Doman i Doman (2009).

2.1. Model GARCH

Rozwazmy szereg czasowy {& };c . Model GARCH (p,q) mozna przedsta-
wi¢ jako (Bollerslev 1986):

& = 01y, (2.2)
gdzie
2 3 2 C 2 2 2
of =0+ ) o+ Y Biol i =o+a(l)g +B(L)oy,
i=1 j=1
przy czym:

(L) = ayL+ ol + ... 0 L,
B(L)=BiL+Pol’+ ..., ByL”,

gdzie L jest operatorem opdznienia. Natomiast {¢ } jest ciagiem nieskorelowa-
nych zmiennych losowych o tym samym rozkladzie. Klasycznie przyjmuje sig,
ze rozktad €, jest normalny, tj. ¢ ~ N (0,1).

W szczegblnosci model GARCH(1, 1) przyjmuje postaé:

& = Oy,

gdzie
2 2 2
of =ay+oug | +Pioy, o9>0,00>0,6 >0.
Warunkowa warto$¢ oczekiwana oraz warunkowa wariancja zmiennej losowej &,

pod warunkiem znanej historii %,_, sa postaci:

E(g | Zi-1)=0,
Var(SI |%[_1) — E (81‘2 ‘ z@t—l) _Ez (8[ |%[_1) — Gtz
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Jesli w finansowym szeregu czasowym wystgpuje autokorelacja, wowczas
do modelowania szeregu czasowego mozna wprowadzi¢ czlon autoregresyjny
AR (p). Do opisu finansowego szeregu czasowego utworzonego z dziennych stop
zwrotu indekséw gietdowych stosowany jest czgsto model AR(1)-GARCH(1,1),

ktéry spetnia nastgpujace rownanie:

Ri=u+QR_1+¢&, (2.3)

gdzie & jest opisany jako model GARCH (1,1). Biorac pod uwage cechy
finansowych szeregéw czasowych, przyjecie w modelu GARCH warunkowego
rozktadu normalnego dla & nie jest satysfakcjonujace. Istnieje zatem wiele
uogdlnien i modyfikacji tego typu modeli, na przyktad modele GARCH z innym

rozktadem warunkowym.

2.2. Rozklady sko$ne

W niniejszym podrozdziale przedstawiona zostanie ogélna charakterystyka
rozktadéw skosnych, ktére znalazly zastosowanie w praktyce. Gesto$¢ rozktadu

sko$nego mozna zdefiniowac jako (Fernandez i Steel 1998):

X X

) = it (ot Ve @7 (575 ) Tom @) 2

gdzie y > 0 jest parametrem skos$nosci, a(y) oraz b(y) sa pewnymi funkcjami
normalizujacymi, natomiast f(.) jest gestoscia rozktadu jednomodalnego, syme-
trycznego wzgledem zera. Na przyktad Fernandez i Steel (1998) zdefiniowali
nastepujace funkcje normalizujace:

a(y) =y, b(y)=—,
natomiast Hansen (1994) w swojej pracy rozwazyt:
a(A)=1-=A, b(A)=1+A.

W praktycznych zastosowaniach jako gesto$¢ rozktadu symetrycznego i uni-
modalnego rekomendowana jest gesto$¢ rozktadu t-Studenta oraz gegstos¢ GED

(Generalized Error Distribution).
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Odpowiednie wzory gestosci maja postac:
— dla rozktadu t-Studenta, zwykle oznaczana jako t, (x), gdzie 1 jest liczba

r(2)

N
ty (x) = 7(1—2r (1) <1—|—n_2> ;

— dla GED, gdzie v rowniez oznacza liczbg stopni swobody:

stopni swobody:

Vexp(

59, (T, 5
a2 ”“(r(i)z )

Nelson (1991) w swojej pracy rozwazal gesto§¢ GED, uzyskujac sko$ny
GED, natomiast Bolleslev i Wooldridge (1992) przyjeli rozktad t-Studenta, uzy-
skujac w ten sposéb skosny rozktad t-Studenta. W modelowaniu dziennych stép
zwrotu indekséw gietdowych bardzo czgsto stosuje si¢ najczesciej skosny rozktad
t-Studenta. Ponizej zatem przedstawiona zostanie krétka jego charakterystyka.
Jesli we wzorze (2.4) uwzglednimy wagi a(y) = y oraz b(y) = i i zalozymy
rozktad t-Studenta, to otrzymujemy nastgpujaca gestos¢é rozktadu:

F () = W_fJU (0 (2) a0 41 (0o @) @5

<[

fr(x)=

<|= Nh—

Warto$é oczekiwana [E (X) i wariancja D? (X) zmiennej losowej X o rozktadzie

zadanym gestoscia fy y (x) ma postac:

r(t)yn=2
=B = <¢2%2(g> (v-)

oraz

1
s> =D*(X) = <y/2+w2—1> —m?.

W praktyce rozwazany jest rozktad standaryzowany:

2s

vty ) )+t (W (x+m)) I _n ) (x)) .

<tn (v ! (sx+m)) /—

s

Ty () =

Przyktadowe gestosci rozktadéw tego typu przedstawia rysunek 2.1.
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Rysunek 2.1. Gesto$¢ rozktadu skos$nego t-Studenta: a) v = 3, v = 0,5 (linia ciagta),
v =3, y = 1,5 (linia przerywana), b) v =3, v = 0,9 (linia ciagta), v =3, y = 1,1
(linia przerywana), ¢) v = 10, v = 0,7 (linia ciagta), v = 10, v = 1,3 (linia przerywana),
d) v =10, y = 0,4 (linia ciagta), v = 10, v = 1,6 (linia przerywana)
Zrédto: opracowanie wlasne

Kontynuujac rozwazania, warto nadmieni¢ o rozktadzie Hansena (1994).
Jesli we wzorze (2.4) przyjmiemy jako funkcje normalizujace wyrazenia: a(1) =

1 —A oraz b(A) =1+ A, to otrzymamy gestos¢ rozktadu, zwanego réwniez

rozkladem Hansena:

be <1+# (bf*,{l)2)_T gdy z< 4

n—2 \1-
f(an;L) = v+1
a 2\7 7 a
be(1+55 (528)") 7 edyz> -4
Przy czym:
-2 r 1)/2

a:47ch P =143A%—d% c= (v+1)/2) .

v—1 n(v—2)[(v/2)

Warto$¢ oczekiwana zmiennej losowej o rozkladzie Hansena réwna jest zero,

natomiast wariancja wynosi jeden.
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Prezentowane powyzej dwie gestosci rozktadu sa bardzo czgsto stosowane
w modelowaniu dziennych stép zwrotu indekséw gietdowych. Nie oznacza to
jednak, ze rozktady te nie podlegaja pewnym modyfikacjom poprzez uwzglednie-
nie wigkszej liczby ich charakterystyk, ktérych celem jest poprawa rzetelnosci
opisu danych. Na przyktad we wspomnianej juz pracy Hansena (1994) pojawito
si¢ uogdlnienie, w ktérym dwa parametry: parametr skali 7 oraz parametr sko-

$nosci A réwniez zmieniaja si¢ w czasie.

2.3. Rozszerzenia modelu GARCH

Bollerslev i in. (1994) przedstawili synteze modyfikacji modelu GARCH.
Aktualizacje takiej syntezy mozna znaleZ¢ w pracach Bollersleva (2008) czy
Hansena i in. (2010). Najwigksze zastosowanie w modelowaniu finansowych
szeregéw czasowych utworzonych z dziennych stép zwrotu indekséw gietdowych
maja modyfikacje modelu GARCH (1,1). W tej czesci rozdziatu zostanie zatem
podana krétka charakterystyka wybranych modyfikacji tego modelu.

Wigkszo$¢ modyfikacji modeli GARCH polega na réznorakim sposobie
wyznaczania warunkowej wariancji, ktéra jest uzalezniona od historii procesu.
Na przyktad w czesto uzywanych w praktyce modelach EGARCH oraz GJR-
-GARCH w definicji warunkowej wariancji uwzgledniany jest ,.efekt dZzwigni”.
Zostat on zdefiniowany jako asymetryczna reakcja w poziomie warunkowej

wariancji na informacje pozytywne i negatywne.

Model EGARCH

Model ten (Exponential GARCH) zaproponowany zostal przez Nelsona
(1991). W swojej konstrukcji dopuszcza asymetri¢ w reakcji warunkowej
wariancji na pojawiajace si¢ informacje pozytywne i negatywne.

W modelu tym zaktada sig, ze:

& &_
logo? = o+ Blog(oy ;) —|—yo_t—11+oz [‘Gt 11| —\/2/4 .
1— 1—

W praktyce wykorzystuje si¢ tylko model EGARCH (1, 1), nie znaczy to jed-
nak, ze nie istnieje uogdlnienie tych modeli na przypadek EGARCH (p,q). Mo-
dele tego typu i ich charakterystyki sa tematem pracy Martinet i McAleer (2016).
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Model GJR-GARCH

Innym modelem, ktéry w swojej konstrukcji uwzglednia efekt dZwigni, jest
model GJR-GARCH zaproponowany przez Glosten, Jagannathan, Runkle (1993),
w ktérym zaktada sig, ze:

2 - 2 2
of =0+ (a1 +0oylg <0)&_ + P07y, (2.6)
gdzie o, o, o oraz P sa parametrami, natomiast:

I 1 gdy p-prawda
P71 0  gdy p-falsz

Dodatnie, istotnie r6zne od zera wartosci parametru o; Swiadcza o wystgpowa-
niu efektu dZwigni w szeregu stép zwrotu. Im wyzsza warto$¢ tego parametru,

tym silniejszy jest efekt dZwigni.

Krzywa wplywu informacji

Jesli na warunkowa wariancje w modelu GARCH (1,1) spojrzymy jak na
zalezno$é funkcyjna pomigdzy o7 a obserwacja zmiennej & 1, to naturalnym
uogdlnieniem tego typu modeli jest wprowadzenie rozmaitych form tej zaleznoSci.
Zalezno$¢ ta, opisana funkcja f(&-_1), zwana jest réwniez ,krzywa wplywu
informacji” (news impact curve). W klasycznym modelu GARCH (1,1) krzywa
ta jest parabola, w modelu EGARCH (1,1) jest funkcja wyktadnicza, natomiast
w modelu GJR-GARCH (1, 1) jest funkcja powstata ze sklejenia dwéch potéwek
paraboli o r6znym nachyleniu.

Rozmaite przyktady tej zaleznoSci funkcyjnej zostaty przedstawione w pracy
Engle i Ng (1993). Ponizej, oprécz funkcji dla wspomnianych wczesniej modeli
EGARCH oraz GJR-GARCH, zaprezentujemy inne popularne przyktady kon-
strukcji krzywej wplywu informacji:

— nieliniowy ARCH:
fle1)=a+ai+|& 1|7+ Bc?
— asymetryczny model AGARCH:
f(&-1) = o+ au(g-1+7)>+Bo,
— VGARCH:
fle—)=ap+a(g_1/0-1 +y)2+ﬁ6,2,1.
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Oprécz typowych modyfikacji modelu GARCH rozwaza si¢ réwniez modele
z dtuga pamigcia, na przyktad model FIGARCH (p,d,q) (Fractionally Integrated
GARCH) wprowadzony przez Baillie’go i in. (1996). W praktyce najczescie]
wykorzystywany jest model FIGARCH (1,d,1). W Polsce modelami tego typu
zajmowali si¢ migdzy innymi Piontek (2002, 2003), Fiszeder (2005), Gurgul
i Wéjtowicz (2008).

2.4. Weryfikacja modelu

W praktyce pojawia si¢ problem wyboru wtasciwego modelu, ktéry najlepiej
opisze dany finansowy szereg czasowy. W tym celu mozna zastosowac rozmaite
kryteria informacyjne lub tez przeprowadzi¢ odpowiedni test statystyczny. Sam
temat dotyczacy testowania modelu jest ogromnie szeroki. W tym podrozdziale
opisane zostanie tylko to podejScie, ktére bgdzie uzywane przez autorke w czesci
empirycznej prezentowanej monografii. PodejScie to jest stosunkowo czesto
wykorzystywane w opracowaniach z tej tematyki.

Punktem wyjscia do rozwazan jest twierdzenie, ktére udowodnili w swojej
pracy Diebold, Gunther oraz Tay (1998). Rozwazmy ciag zmiennych losowych
{Y,}thl oraz odpowiadajacy mu ciag gestodci rozktadéw, warunkowanych historia

H;—1, ktory oznaczony zostanie jako:

{fi el %)}

Nastepnie rozwazmy ciag prognozowanych gestosci dla Y;, réwniez warunkowa-

nych historia %;_1, ktére oznaczymy jako:

{Pt()’t‘%t—l)}thl-
Naszym celem jest teraz weryfikacja stwierdzenia, ze:
pii|%i—1) = fr(y|%i-1), t=1,....T.

Dla uproszczenia warunkowe gestosci f;(y|%,—1) oraz p,(y|%;—1) beda ozna-
czane w skrdcie: f;(y;) oraz p;(y;).
W tym celu rozwazmy dystrybuant¢ zmiennej ¥; zdefiniowana dla gestosci

p: (1), ktéra wéwczas przyjmuje postac:

o= [ pludu =R,
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Zat6zmy jednak, ze gestoscia rozktadu zmiennej losowej Y; jest funkcja
fi1(v). Woéwcezas jako gestosé rozktadu musi byé ona pochodng zdefiniowanej
wyzej funkcji dystrybuanty. Jednoczesnie pochodna funkcji P (y,) wzglgdem

. . 2 . . 3Pt()r)
y: jest funkcja gestosci p,(y;), czyli p/(y;) =

—1
= P,_I(Z;), przy zalozeniu, ze apfaizfz‘) jest cmgla 1 niezerowa, wykonujac

Korzystajac z faktu, ze

odpowiednie rézniczkowanie wzgledem z;, otrzymujemy gestos¢ g;(z;) postaci:

‘ap ( ) ( )): fI(Pt_l(Zt))
9% PP (=)

Zatem w przypadku, gdy gestosci p, oraz f; sa sobie rowne, tj.: p;(y¢) = fi(y:),

q1(z) = fi(B~

to g/(z) jest gestoscia rozktadu jednostajnego na przedziale [0, 1].
Uogdlniajac powyzsze rozwazanie na przypadek wielowymiarowy, mozemy

sformutowac nastgpujace twierdzenie:

Twierdzenie 1. Rozwazmy wektor losowy (Y1, ...,Yr), ktorego realizacje sq genero-
wane przez ciqg nieznanych gestosci { f;(yi|%,—1) }L_,. Jesli ciag prognozowanych
gestosci {p:(yi|%i—1)}_, pokrywa sig z {f;(y:|%i—1)}_,, to przy odpowiednich

warunkach regularnosci ciqg {Z,}IT: |» 0 realizacjach:

Vi
Zt:/ pi(w)du="PF(y), t=1,....T,

Jest ciqgiem niezaleznych zmiennych losowych o rozktadzie U (0, 1), czyli rozktadzie
Jednostajnym na przedziale [0, 1].

W celu udowodnienia tego faktu wystarczy zauwazy¢, ze wspdlny rozklad

f(yT7yT717' .- 7y1|'@0)7

przy czym %, oznacza informacje o procesie w chwili t = 0, jest postaci:

FOT -1, 1|%0) = fr(vr|Zr—1) fr-1 11| %r-2) ... fL(y1|%0).

Natomiast wspdlny rozktad ¢(zi,...,zr) mozna wyrazié jako:
I M
dzi T dzr
q(z1,-..,21) = : x fr (Pr'(zr)|%r-1) ... fi (P (21)| %) =
dr dyr
dzi T dzr
_ dyr  dyr

= g I (P @)l i (B ) ).
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W powyzszym wzorze wyznacznik macierzy pochodnych czastkowych to Jako-
bian. Korzystajac z faktu, ze Jakobian tego przeksztalcenia jest macierza tréjkatng
gbrna, zauwazamy ze:
_APT) frlPr )

pi(P (@) pr(Pr(ar))

Jesli sa spetnione odpowiednie zatozenia regularnosci (dotyczace istnienia pochod-

Q(Zlv"'aZT)

nych funkcji oraz istnienia funkcji odwrotnej), to kazdy czynnik tego iloczynu ma
rozklad jednostajny U|0, 1]. W efekcie tych przeksztalcen otrzymali$my iloczyn
T rozkladéw jednostajnych, co daje nam 7T-wymiarowy rozktad jednostajny. Jest
to réwniez iloczyn rozktadéw brzegowych, a to oznacza, ze {Z,}thl jest ciagiem
niezaleznych zmiennych losowych o rozktadzie jednostajnym.

Whioski wynikajace z tego twierdzenia mozna wykorzysta¢ w praktyce do
weryfikacji przyjetego modelu jednowymiarowego finansowego szeregu czaso-
wego. Idea testu polega na nastgpujacym rozumowaniu. Niech F; bedzie hi-
potetyczng dystrybuantg zmiennej losowej Y;, ( = 1,...,T). Dla obserwacji
(¥1,...,yr) tworzymy probe (zi,...,zr), gdzie z; = F;(y,). Na podstawie tak
utworzonej proby przeprowadzamy wybrany test niezalezno$ci zmiennych lo-
sowych Z, oraz test ich zgodnosci z rozktadem jednostajnym U0, 1].

W celu zbadania niezaleznoSci zmiennych losowych Z; Diebold i in. (1998)

sugeruja testowanie braku autokorelacji dla zmiennych losowych typu:
Zt(k) = (Zt _Z)ka k= 172a374'

Dla kazdej z tych zmiennych losowych, dla potrzeb testowania braku autokorela-

cji mozna zastosowac statystyke testowa postaci:
R(k) = (T —20)R*, k=1,...,4,

gdzie R? jest wspotczynnikiem determinacji regresji wielorakiej pomiedzy
wartoSciami zmiennej Z,(k) a wartoSciami kolejnych opéznien tej zmiennej,
czyli:

Zi1(k),....Z—p0(k).

Statystyka R(k) ma rozktad x2(20) z dwudziestoma stopniami swobody.
Testowanie jednostajno$ci zmiennych losowych Z; mozna przeprowadzic¢
wykorzystujac test zgodnoSci, na przyktad test Kotmogorowa-Smirnova, test

Cramera von Misesa lub inny.
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3. Kopule w modelowaniu struktury powiazan

pomiedzy szeregami czasowymi

W poprzednim rozdziale przedstawione zostaly wlasnosci jednowymia-
rowych finansowych szeregéw czasowych oraz propozycje ich modelowania.
Z punktu widzenia ryzyka wazna rolg¢ odgrywa jednak modelowanie wielowy-
miarowych finansowych szeregéw czasowych.

Do tworzenia rozktadéw wielowymiarowych szeregdw czasowych mozna
wykorzystaé wiasnosci kopuli'®. Zaleta bowiem tego podejscia jest fakt, ze
rozklady brzegowe analizujemy niezaleznie, a nastgpnie, za pomoca kopuli,

tworzymy wielowymiarowe struktury.

3.1. Pojecie kopuli

Przed przystapieniem do podania formalnej definicji kopuli wprowadzone

zostana pewne pojecia. Niech B bedzie prostokatem postaci:
B=[uu+t]=[uj,us +n] X [ug,up+10] X X [ug,uqg +14].
Wierzchotkami tego prostokata sa punkty:
(c1,¢2,...,¢4),

takie, ze ¢; = u; lub ¢; =u;+t;, i =1,2....,d. Zbiér wszystkich wierzchotkéw

prostokata B bedziemy oznaczaé jako vert(B).

10W niniejszej monografii pojecie ,.kopula” bedzie stosowane wymiennie z pojeciem ,,funkcja
taczaca”.
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Kopula d-wymiarowa nazywamy funkcje C : [0,1]Y — [0,1], spetniajaca

nastgpujace warunki:

— dla dowolnego u = (uy,uy,...,uy) € |0, l]d zachodzi nastgpujaca réwnosé:
C(uy,uzy... ,ui—1,0,ui41,...,uq) =0, (3.1

— dla dowolnego u = (uj,uz,...,uy) € |0, 1]d zachodzi warunek:
C(L1,....,Liu,l,....1)=u,, (3.2)

— dla dowolnych u,u+t € [0, l]d spelniona jest nierdwnos¢:

Y sen(e)C(c) >0, (3.3)
cevert(B)

gdzie
sn(c) = 1, gdyc;=uj, gdyj parzyste,
—1, gdy ¢j=uj, gdy j nieparzyste.

Do zastosowania teorii kopuli w praktyce przyczynilo si¢ twierdzenie
Sklara (1959), ktére taczy w sobie rozktady brzegowe, kopule oraz rozktad

wielowymiarowy.

Twierdzenie 2. Niech F bedzie d-wymiarowq dystrybuantq oraz niech
F17F27"'7Fd

bedq dystrybuantami brzegowymi. Istnieje taka kopula C, Ze dla dowolnego punktu

x=(x1,X2,...,%3) ER?, R = [—oo;00]
zachodzi zwiqzek:
F(x)=C(Fi(x1),F(x2),....,Fi(xq)). (3.9
Jesli Fi, F>, ..., F; sa ciagte, wowczas kopula C jest wyznaczona jedno-

znacznie. W przeciwnym wypadku C jest wyznaczona jednoznacznie na iloczy-
nie kartezjaiskim Ran(Fy) X ... x Ran(F;), gdzie Ran(F;) jest zbiorem wartosci
funkcji F;. Jesli C jest kopula oraz Fi, F3,..., F; sa dystrybuantami, wéwczas

funkcja F' opisana rownaniem (3.4) jest d-wymiarowa dystrybuanta.
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Zachodzi warunek:
—1 —1 —1
Cuy=F (F ) B w), o Ff ()

gdzie
u= (ul,uz,...,ud) = (Fl (xl),Fg (XQ),...,Fd (xd))

(=1

oraz F| "’ jest uogdlniong dystrybuantg odwrotng, ktéra definiujemy wzorem:

Fl(fw(u) =inf{x e R:F(x) > u}

dla u nalezacych do [0, 1]. Jesli F jest silnie rosnaca to uogélniona dystrybuanta
odwrotna jest zwykta funkcja odwrotna.

Dla potrzeb estymacji parametréw rozktadéw wielowymiarowych, ktéra
bedzie miata miejsce w dalszej czgsci rozprawy, wprowadzone zostanie pojecie
gestosci kopuli, ktéra bedziemy oznaczaé jako c. Jesli symbolem f oznaczymy

gestos¢ rozktadu wielowymiarowego o dystrybuancie F, symbolami fi, f>, ...,

fa gestosci zwiagzane z dystrybuantami Fy, Fp, ..., Fy, to rézniczkujac wzor (3.4)
wzgledem zmiennych (x,xz,...,x4) otrzymujemy zaleznosc:
04 ok
mF(x],...,xd) = mC(Fl (x1),.. s Fi(xq)).
Zatem .,
flxr,.ooxg)=c(Fi(x1),...,Fy (xk))IIlﬁ(x,-), (3.5)
i=
gdzie
94
c(ur,...,ug) = mC(ul,...,ud).

Patton (2001) wykazal, ze wzér 3.4 mozna rozszerzy¢ na przypadek rozktadéw

warunkowych, tj.:
F(xl,xz,...,xd ’%) ZC(F1 (x1 \%’),...,Fd(xd ‘ %) ‘%), (36)

przy czym % jest pewnym o-cialem (zob: Jakubowski, Sztencel 2001). W mo-
nografii jako & bedzie zazwyczaj rozwazana historia danego szeregu czasowego.

Warto réwniez wspomnie¢ o innej wlasnosci kopuli, czyli o jej niezmienni-
czodci wzgledem przeksztatcenia przez funkcje rosnaca. Wtasnos¢ ta jest szcze-
g6lnie przydatna przy definiowaniu zalezno$ci pomigdzy zmiennymi losowymi

w oparciu o kopule z twierdzenia 3.

41



Twierdzenie 3. Niech X = (Xi,...,Xy) bedzie wektorem losowym o ciqgtych
rozktadach brzegowych i kopuli Cy, ...x,. Natomiast niech o4, . . ., 0y bedq funkcjami
rzeczywistymi scisle rosnqcymi odpowiednio na Ran(Xy), ..., Ran(X;). Wowczas

Cx,..x, jest koputq réwniez dla wektora losowego (04 (X1), ..., 0ta(Xa)), czyli

Cal(Xl)“ud(Xd) = CXl...Xd‘

3.2. Miary wspélzaleznoSci

Wspébizaleznosé dwéch zmiennych losowych mozemy zdefiniowaé na wiele
sposobow. W praktycznych zastosowaniach czgsto jest rozwazana definicja,
ktéra bazuje na pojeciu zgodnosci, co formalnie mozemy wyrazi¢ nastgpujaco.
Niech (x;,y;) oraz (x;,y;) oznaczaja dwie obserwacje dwuwymiarowej zmiennej
losowej (X,Y) o rozktadzie ciagtym.

Moéwimy, ze obserwacje te sa ,,zgodne”, a co za tym idzie: zmienne losowe
sa ,,zgodne”, gdy z nieréwnosSci x; < x; wynika nieréwno$¢ y; < y;. Zatem
,»hiezgodno$¢” w tym rozumieniu mamy wéwczas, gdy zachodzi jeden z dwoéch

przypadkow: x; < x;iy; >y;lubx; >x;1y; <y;.
Wspétczynnik 7 Kendalla

Jednym z najprostszych miar wspétzaleznosci tego typu jest wspdtczynnik
korelacji T Kendalla. Niech (X;,Y1), (X2,Y>) beda dwuwymiarowymi zmiennymi
losowymi o ciaglym rozktadzie H. Wspétczynnik 7 Kendalla jest definiowany

nastgpujaco:
T= P((X] —Xz)(Yl —Yz) > 0) —P((X1 —Xz)(Y] —YQ) < 0) .

Jest to réznica pomigdzy prawdopodobiefistwem zgodnoSci zmiennych losowych
oraz prawdopodobiestwem ich niezgodno$ci. Miarg, bedaca réznica pomigdzy
takimi prawdopodobieristwami mozna zdefiniowaé za pomoca kopuli (Nelsen
2006):

Twierdzenie 4. Niech (X1,Y1) oraz (X»,Y2) bedq dwuwymiarowymi zmiennymi lo-
sowymi o rozktadach odpowiednio H, i Hy oraz o wspolnym rozktadzie brzegowym
F dla X1 i X, i wspolnym rozktadzie brzegowym G dla Yy i Y,. Niech C| bedzie
kopulq rozktadu (X1,Y)) oraz C; bedzie kopulg rozktadu (X»,Y5).
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Wowczas:
Hy(x1,y1) = C1 (F(x1),G(y1)),

H(x2,y2) = C2 (F(x2),G(y2)) -
Jesli Q oznacza réznice prawdopodobieristw:
(0] :P((Xl —Xz)(Yl —YZ) > 0) —P((Xl —Xz)(Yl —Y2) < 0) R

to mozna jq réwniez wyrazi¢ jako:

1 rl
Q:Q(Cl,Cz):4/0 /O Ca(u,v)dC (u,v) — 1. (3.7)

Wspétczynnik zgodnosci T Kendalla wyraza si¢ jako T = Q(C,C). Mozna

réwniez pokazac, ze:
1,1
0(C1,C) =14 / / (9Ca(u,v) /Au) (IC) (u,v) /3v) dudv.
0 Jo
Dowdd tych faktéw znajduje si¢ w pracy Nelsena (2006).
Wspétczynnik p Spearmana

Inna miara wspoétzaleznosci zmiennych losowych, réwniez oparta na mierze
zgodnoSci i niezgodnosci obserwacji, jest wspéiczynnik korelacji p Spearmana.

Rozwazmy trzy dwuwymiarowe, niezalezne zmienne losowe:
(X17Y1)7 (X25Y2)7 (X3aY3)7

o ktérych bedziemy zakladaé, ze maja jednakowa dystrybuantg H oraz kopule C.
Ponadto zaktadamy, ze zmienne losowe X;,X»,X3 maja jednakowy rozktad F,
natomiast zmienne losowe Y1,Y»,Ys — jednakowy rozktad G. Wspdlczynnik

korelacji Spearmana jest definiowany jako:
ps =3[P ((X1 —X2)(Y1 —¥3) > 0) = P((X; —X2)(Y1 — Y¥3) <O)].

Z niezaleznosci zmiennych X, Y3 wynika, ze ich wspdlny rozktad (X»,Y3) jest

iloczynem F(x)G(y). Kopula dla zmiennych niezaleznych ma postaé:
I (u,v) = uv,

gdzie u = F(x), v= G(x). Przy odpowiednich zatozeniach wspéiczynnik pg jest
definiowany jako ps = 3Q(C,II), przy czym:

1 1
o(C,TI) = 4 /0 /0 T (u, v)dCu,v) — 1.
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Tak wigc wzor na wspdtczynnik korelacji ps Spearmana pomigdzy zmiennymi X

i Y jest postaci:

1/l
pS:12/ / C(u,v)dudv—73
0 Jo

lub ré6wnowaznie:

(!
p5:12/ / uvdC (u,v) — 3.
0 Jo

Bezposrednim wnioskiem z powyzszego rozumowania jest rownanie:
ps=12E(C(U,V))-3. (3.9)

Wspétczynnik Spearmana jest czgsto nazywany wspéiczynnikiem korelacji rang.
Jesli przyjmiemy, ze x oraz y sa obserwacjami zmiennych losowych X i Y, to
pewnym odpowiednikiem znanych powszechnie ,rang” sa wartosci u = F(x)
oraz v = G(y). Sa to jednoczesnie obserwacje zmiennych losowych U i V,
ktére pochodza z rozktadu jednostajnego na przedziale [0,1]. Zatem wartos¢
oczekiwana E(U) = E(V) = 1/2, natomiast wariancja dla obu tych zmiennych
var(U) =var(V) =1/12.

Z wczeSniejszych zatozen wynika, iz laczny rozktad zmiennych losowych
(U,V) jest wyrazony kopulg C. Zatem przeksztatcajac odpowiednio wzér (3.8),
mamy nastgpujace wyrazenie na wspotczynnik Spearmana:

E(C(U,V))—1/4 E(C(U,V))-EU)E(V)

ps = =

1/12 var(U)/var(V)

Mozna zauwazy¢, ze:

ps(X,Y) =p (F(X),G(Y)),

gdzie p (-,-) jest wspétczynnikiem korelacji liniowej Pearsona.

ZaleznoSci asymptotyczne

Dotychczasowe miary wspétzaleznosci koncentrowaly sig¢ na pojeciu zgod-
no$ci oraz niezgodnoS$ci obserwacji zmiennych losowych X oraz Y. W praktyce
przydatna staje si¢ umiejgtno$¢ wyznaczenia tzw. zaleznoSci asymptotycznej, po-

tocznie zwanej zaleznoScia ,,w ogonie” rozktadu.
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Niech X i Y bgda zmiennymi losowymi typu ciagtego, o dystrybuancie F
oraz G. Wspblczynnik zaleznos$ci w ,,lewym ogonie” definiuje si¢ nastgpujaco:

AL = lim P<Y§G<‘1)(a) | X §F<—1>(a)), (3.9)

a—0t

natomiast wspétczynnik zalezno$ci w ,,prawym ogonie” jako:

Ay = lim P (Y > 6V (a) | X > F(’l)(a)) . (3.10)

a—1-

Znajac kopule C, powyzsze zaleznoSci mozna wyrazi¢ w postaci:

C
A= lim $%%
o—0+ (04
oraz: L c
Ay =2— lim ﬂ
a—1- 11—

3.3. Przeglad i charakterystyka wybranych kopul

Przeglad wybranych kopul rozpoczng kopule Gaussa oraz t-Studenta, ktérych
wiasnosci wynikaja bezposrednio z twierdzenia Sklara. Nastgpnie przedstawione

zostang kopule archimedesowe i sposéb ich konstrukcji.

Kopula Gaussa

Najbardziej popularna w zastosowaniach jest kopula Gaussa, zwana réwniez
kopula normalna. Przez @ (x) oznaczymy dystrybuante standardowego rozktadu
normalnego N (0, 1), symbolem ®y (x) — dystrybuante d-wymiarowego rozktadu
normalnego z macierza korelacji X. Kopula Gaussa, C (), gdzie u = (u;...,ug),

wyraza si¢ wzorem:

Cu) =g (@' (u),.... 2 " (ua)), (3.11)
lub jako catka:
1 @ (uy) @ (uq) _
C(u):ﬁ/ / ef%STE lst]"'de,
2r)2 |2 /= J—oo

gdzie s = [Sl,Sz,...,Sd
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Rysunek 3.1 przedstawia przyktadowe dane, ktére zostaly wygenerowane
z kopuli Gaussa dla réznych warto$ci wspétczynnika korelacji p (na rysunku

oznaczonej jako ,,parametr”).

o =2
a0 [10)
o [
w w
o o
< =
o o
o™~ o™
o [=)
o o
o o
< o
(18] oo
o o
«w w
a o
< A
o o
(] (o]
o [=)
o 2
S T ° T T T I T
0.0 0.2 0.4 06 08 1.0 0.0 0.2 04 0.6 0.8 1.0
parametr=-0.3 parametr=-0.8

Rysunek 3.1. Wygenerowane préby losowe z kopuli Gaussa o réznych wartoSciach
wspotczynnika korelacji liniowej p (parametr)

Zrédlo: opracowanie wlasne

Wyznaczajac gestosé d-wymiarowej kopuli Gaussa, korzystamy z faktu, ze:

1 _l Tyl d 1 2
et | e e
T 2 i=1 T
przy czym:
1 _
c(u)= —e 2 (10,
bk
gdzie
T
z=[@ w),..., o ()],
oraz
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W szczego6lnosci dla d =2 mamy:

1 O uy) @ Nup) %
clo :7/ / e P dsids
(u1,u2) zﬂm e - 1dsy
oraz: 1 p ( 2 2)
22120 P21 —P7
c(up,up) = ——=e0+% |
V1-p?
gdzie

71 = q)il (I/tl) 0 = CI)il (Ltz).

Dla kopuli Gaussa nietrudno analitycznie wyznaczy¢ wartos$ci wspdtczynni-

kéw korelacji T oraz ps. Zachodza bowiem nastgpujace relacje:
1,
T:Q(C,C):l—4/ / Cu,v)dC(u,v)— 1 =
0o Jo
1 rl
—4 / / (AC(u,v) /v) (C(u,v) /) dudv —
0 Jo

2 inp
= —arcsinp.
T

Analogicznie wyznaczony wspoétczynnik korelacji Spearmana ma natomiast

postac:

_ O esin?
ps =  aresin .

Kopule Gaussa moga by¢é wykorzystywane w tworzeniu struktur powiazan
pomigdzy finansowymi szeregami czasowymi. Jednak nalezy mie¢ na uwadze

fakt, ze kopula tego typu nie opisuje zalezno$ci w ,,ogonach”, poniewaz:
Av =2, =0.

Kopula t-Studenta

Kopula t-Studenta jest czgsto rekomendowana do opisu struktury powiazaf
pomigdzy finansowymi szeregami czasowymi, miedzy innymi przez Mashal
i Zeevi (2002) oraz Breymann i in. (2003).

Niech #, (x) oznacza dystrybuantg centralnego rozktadu t-Studenta z v

stopniami swobody. Ma ona postaé:

ty(x) =

* T((v+1)/2) s\
=) v (v)2) (1+5) T
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Nastepnie niech fz, (x) oznacza dystrybuante d-wymiarowego rozktadu
t-Studenta z macierza korelacji ¥ oraz v stopniami swobody. Kopulg t-Studenta

definiujemy woéwczas jako:
C):_’v (bt] R ,Md) =tyy (t;l (bt]) e ,t;l (Md)) . (3.12)

Jej gesto§¢ wyraza si¢ nastgpujaco:

gdzie z= [y (). 15" (ug)]”
Na rysunku 3.2 przedstawione zostaty przyktadowe préby losowe wygenero-

wane z kopuli t-Studenta o réznych wartosciach wspétczynnika p oraz v = 3.

o o
o8] w

o [=)

© w0

o =

=t =t

o o

o™ o™

o (=

o o

o [=)

< e

L.} w

o =

[(s] w

o [=

=t =+

o o

o™ o™

o (=}

< =

= =T T T T I T

00 0.2 0.4 0.6 0.8 1.0
parametr=-0.3 parameir=-0.8

Rysunek 3.2. Préby losowe dla kopuli t-Studenta dla réznych wartosci wspétczynnikéw
korelacji p (parametr) oraz v =3

Zrédlo: opracowanie wlasne
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Dla przypadku d = 2 mamy:
_v42

2412 2pst\ -2
s°+ pS) zdsdt,

a2 1
tp,v(ulaMZ)_/w/mzﬂ\/W(l—i— V(I—Pz)

gdzie z; =t, ! (u1) oraz 2o =1, (un).

Dla kopuli t-Studenta warto$ci wspdtczynnikéw T oraz pg zazwyczaj

wyznacza si¢ numerycznie. Mozna natomiast pokazaé, ze:

Ay =Ap =2ty 4 (— (V—l—lll(;—p)> .

Kopule archimedesowe

Inna grupe kopuli, czesto wykorzystywana w praktycznych zastosowaniach,

stanowia kopule archimedesowe. Podstawa ich konstrukcji jest funkcja
o1 [0,00] = [0,1]

okreS§lona w nastgpujacy sposéb:

ol () = { (3.13)

Zachodzi wéwczas twierdzenie:
Twierdzenie 5. Niech ¢ : 1 — [0,00] bedzie funkcjq ciagta, scisle malejacq, takq
Ze (1) = 0. Niech (pH] bedzie funkcjq zdefiniowanqg wzorem (3.13). Wowczas
C: 0, l]d — [0, 1] postaci:

Clut,...,uq) = @ (@(ur) +...+ @(ua))
Jjest kopulg wtedy i tylko wtedy, gdy @ jest wypukta. Funkcje @, o takich wtasno-

Sciach nazywamy generatorem kopuli.

Rozwazmy przypadek, kiedy d = 2. Ponizej przedstawiona zostanie lista
przyktadowych generatoréw ¢ i odpowiadajacych im kopuli.
— kopula Claytona (Clayton 1978, Genest i Rivest 1993):

L6
o) =5 (m°-1).
~1/6
Clu,v) = [max (u*9+v*9—1;o)} L0 e[—1,)/{0}.
— kopula Gumbel-Hougaarda (Gumbel 1960, Hutchinson i Lai 1990):
(p(t) = (_lnt)67
0 0 1/6
C(u,v) =exp| — [(—lnu) +(—1nv) } , 0 €[l,00).
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— kopula Franka (1979):

exp(—0t)—1
p=-1 exp(—0)—1"’
efeu_ 679\1_
C(u,v):—éln[1+( ele)(—l 1)},9#0.

— kopula Joe (1993, 1997):

o(r) = —In(1-(1-1)),

Cluv)=1-[(1-u)?+(1 —v)e—(l—u)"(l—v)ﬂ]/e,e € [1,0).

— kopula Gumbela (1960):
o) =In(1—01Int),
C(u,v) =uvexp(—60lnulnv), 6 € (0,1).

Kopule archimedesowe maja kilka ciekawych wtasno$ci. Migdzy innymi wspot-

czynnik korelacji Kendalla T moze by¢ wyznaczony bezposrednio z funkcji ge-

fc=1+4/0l ;f,((tt))dt.

Bezposrednio z funkcji generujacej kopule moga byé réwniez wyznaczone

nerujacej kopule jako:

zaleznoSci asymptotyczne.

Jak wykazat Nelsen (1997), zachodza nastgpujace zwiazki:

_ o1l _ ol
ho =2— lim L0 C20W) )y, 120 (29
t—1- 1—1¢ x—0+ 1 — (p[_l](x)
oraz [ l] [ 1]
2= lim @ 20() _ ., 0 (20
=0+ t x—eo =1 (x)

Na przykiad:

dla kopuli Claytona A, =219 A, =0,

dla kopuli Gumbel-Hougaarda: A, =0, Ay =2 — 21/86,
dla kopuli Franka: A, =0, Ay =0,

— dla kopuli Joe: Ay =0, Ay =2—21/9,

dla kopuli Gumbela: A, =0, Ay =0.
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Zaprezentowane do tej pory kopule archimedesowe modeluja tylko jeden
,»ogon”. Rosnace zapotrzebowanie na modelowanie zaleznosci w ,,ogonach” byto
impulsem do konstrukcji kopuli dwuparametrycznych, ktére pozwalaja na opis
niesymetrycznych zaleznoSci asymptotycznych. Migdzy innymi dwuparametrowa
kopulg mozna skonstruowac, stosujac schemat przedstawiony w ponizszym
twierdzeniu (Nelsen 2006).

Twierdzenie 6. Zdefiniujmy zbior Q bedqcy zbiorem generatorow kopuli. Niech @
nalezy do Q oraz o i B bedq dodatnimi liczbami rzeczywistymi. Zdefiniujmy:

Pa1 () = @ (1%) oraz ¢, 5 (1) = @ (1) .

Jezeli B > 1, wowczas @, g(t) jest elementem Q. Jesli o € (0,1], to ¢y 4(t) tez

jest'! elementem Q.

Z twierdzenia wynika nastepujacy wniosek. Jezeli @y 1(f) generuje kopule

Cq,1 oraz ¢ g(t) generuje kopulg C g, to ztozenie funkcji:

Pup(t) =@ (%P (3.14)

generuje kopulg dwuparametrowa Cq g. Przyktadem takiej kopuli jest uog6lniona
kopula Claytona. Biorac generator postaci: ¢(r) = (% — 1), a nastgpnie stosujac

wzor (3.14), otrzymujemy:

1

Coup (1,7) = <<(u“— )P4 (e - 1)B>é +1>

Przyktadem kopuli dwuparametrowej jest réwniez kopula Joe-Claytona, ktéra ze
wzgledu na swoje wlasnos$ci asymptotyczne jest czgsto wykorzystywana do opisu
struktury powigzan finansowych szeregéw czasowych.

Kopula Joe-Claytona jest postaci:

_ _ —1/y
Coy (1) = 1— (1 - ([1—(1 —w)*] T+ 1= (1= w)¥] y—l) >
Asymptotyczne zalezno$ci wyrazaja si¢ nastgpujaco:

Ao=2"Y7 py=2-2lF

1/x

11 Przy pewnych zatozeniach dotyczacych generatora @, mozna rozwaza¢ wszystkie o > 0.

51



3.4. Model Copula-GARCH

i estymacja jego parametrow

PrzejdZmy teraz do opisu modelu, ktéry bedziemy stosowaé do modelowania
wielowymiarowej struktury zaleznoSci finansowych szeregéw czasowych. W tym
zakresie duza popularno$¢ zyskat tzw. model Copula-GARCH, w ktérym:

— do opisu jednowymiarowych finansowych szeregéw czasowych sa wyko-
rzystane modele typu AR-GARCH lub jego modyfikacje'?,

— do tworzenia wielowymiarowego rozkladu wybierana jest odpowiednia
kopula C.

Do estymacji nieznanych parametréw modelu Copula-GARCH, w ktérych
rozktady brzegowe opisuje liczny zbiér parametréw, najczesciej stosuje sig
metod¢ dwukrokowa, zwana metoda IFM (Joe i Xu 1996). Do opisu tej metody

wprowadzimy nastgpujace oznaczenia. Rozwazmy cigg zmiennych losowych:

(Ry,...,RT)
oraz jego realizacje
(rl,...,rT).
Gestos¢ rozktadu d-wymiarowej zmiennej losowej R;, (f =1,...,T) ozna-

czymy przez f(r;;0), natomiast gestosci rozktadéw brzegowych oraz odpowia-
dajace im dystrybuanty oznaczone zostana odpowiednio jako f;(rj,;0;) oraz
Fi(rj;0)), (j=1,...,d). Z kolei C(u;6.) oznacza kopule o gestosci ¢ (u;;0.).

Zdefiniujmy wektor wszystkich nieznanych parametréw modelu jako:
6=(6,,0.), gdzie 6,,=(0,,0,,...,0,).

Z wlasnos$ci rozktadéw wielowymiarowych wynika, ze:

d
f(x:0)=c(u:0,.)- Hfj (rjs:0;),
j=1
gdzie

s, = P00

8u1’,auz7t . 8ud’t

12 Pomimo ze jednowymiarowe finansowe szeregi czasowe sa opisane modelem typu AR — GARCH
lub jego modyfikacjami, to wielowymiarowe modele tej postaci dla wygody bedziemy okresla¢
mianem: Copula-GARCH.
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natomiast
u = (Fi(r1401),...,Fi(ra;04)).

Zatem funkcje log-wiarogodnosci ¢(0) utworzona dla obserwacji (ry,...,rr)
mozna zapisaé jako:

Zlog c(u;0 +ZZlog fi(rj:0;)). (3.15)

t=1j=
Funkcje¢ zdefiniowang réwnaniem 3.15 mozna przedstawi¢ jako sume¢ dwoéch

sktadnikow:

Z(e) :gc(e)"i'gm(em)a (3.16)
gdzie

Zlog (Fi(r11;01),...,Fi(ras564);0.))

oraz
T

T d
:Z,Z, 0og fj r]l’ Z gl el (ed))

=1
Pierwszy sktadnik we wzorze (3.16) zwiazany jest z estymacja parametrow funkcji
kopuli i parametréw rozktadéw brzegowych, natomiast drugi — wytacznie z esty-
macja rozktadéw brzegowych. Podziat taki daje mozliwo$¢é estymacji w dwéch
krokach. W pierwszym kroku estymujemy parametry rozktadéw brzegowych, otrzy-

mujac 6 j» hatomiast w kroku drugim estymujemy tylko parametry kopuli, jako:

0, = argn})zixélog (c (F1 <r17,;él> N ¥ (rd’t;ék) ;Oc>> .

Przy spetieniu odpowiednich warunkéw regularnosci estymator ten jest zgodny

i asymptotycznie efektywny. Joe (2005) oraz Patton (2006) wykazali, ze:
Vi(6-8) .1 (097 (8)),
gdzie ¢ (0) jest macierza informacyjna Godamble’a definiowang jako:
©(0)=D"'v(D"),

w ktorej:
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3.5. Weryfikacja modelu Copula-GARCH

W praktycznych zastosowaniach model Copula-GARCH jest najczgsciej
weryfikowany dwuetapowo. W pierwszym kroku weryfikacji podlegaja modele
zastosowane do opisu jednowymarowych stép zwrotu, natomiast w drugim kroku
przeprowadzany jest test zgodnosci dla kopuli.

W badaniu empirycznym opisanym w drugiej czesci prezentowanej mono-
grafii stosowany test zgodnosci dla kopuli bedzie oparty na przeksztalceniu Ro-
senblatta (1952). Punktem wyj$cia do konstrukcji takiego testu jest nastgpujace

rozumowanie.
Niech X = (Xi,...,X;) bedzie wektorem losowym o ciagtej dystrybuancie
F (x), przy czym x = (x1,...,x;). Zdefiniujmy przeksztatcenie z =T (x) jako:

21=PXi <x1)=F (x1),

2 =P (X <x|X) =x1) = F (x2]x1),

a0 =PXa <xqlX1 =x1,..., Xa—1 = Xa—1) = Fg (xa|x1,...,Xa_1).
Nietrudno zauwazyé, ze rozktad wektora losowego Z = T (X) na kostce [0, l]d

jest postaci:

P(Zi<z1,...,Z4<z) =
:/ / dxdFk(xd‘xl,...,Xd_l)dxlFl (xl):
{Z1Zy<a} {Z|Z4<za}

21 24 4
:/ / dzy...dzg =TI 2.
0 0

Z faktu tego wynika, ze zmienne losowe Z; sa niezalezne o rozktadzie jednostaj-
nym na przedziale [0, 1].

Niech teraz testowaniu podlega nastgpujaca hipoteza zerowa Hy:
C(u)=0Co(u;0) dla 6 €9,
przeciwko hipotezie H;:

C(u) 75 Co (M;G) .
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Cytowane powyzej przeksztalcenie Rosenblatta (1952) mozna wykorzystac
w konstrukcji testu zgodnosci dla kopuli. Breymann i in. (2003) przedstawili
nastgpujace rozumowanie.

Niech C;(u,...,u;) oznacza dystrybuantg wektora zmiennych losowych
(Uy,...U)) dla j <d, zdefiniowang jako:

Cj(ul,...,uj):Co(ul,...,uj,l,...,l).
Odpowiednie dystrybuanty warunkowe sg postaci:
P(UJ' < MJ'|U1 = Ltl,...,Uj,1 = uj,l) :Cj(uj|u1,...,uj,1).

Z wlasnosci rozktadéw warunkowych wynika, ze:

81“Cj(u1,...,uj) 81“Cj,1(u1,..‘,uj,1)
duy,...,0uj_; duy,...,0uj_; ’

Cj(uj|u1,...,uj_1) =

Niech teraz z =T (u), gdzie:

21 = Uug,

22 =P (U <wr|U; = uy) = Ca (uz|uy),

2d :P(Ud S Ltd|U1 :I/tl,...,Ud,1 :xdfl) :Cd(ud]ul,...,ud,l).

Wowczas sktadowe wektora Z =T (U), przy zatozeniu poprawnosci hipotezy Ho,
sa niezalezne o rozktadzie jednostajnym na przedziale [0, 1]. Zauwazamy wigc,

ze statystyka postaci:

d
W:

(@7(z))"
i=1
ma rozktad chi-kwadrat z d stopniami swobody. Wigcej szczegétéw dotyczacych
tego typu testowania mozna znalezé roéwniez w pracach, ktérych autorami sa
Genest i Remillard (2008), Genest i in. (2009), Kojdanovic i Yan (2009).

W badaniach empirycznych, ktérych wyniki sa zaprezentowane w drugiej
czgsci rozprawy, rozumowanie to bgdzie podstawa teoretyczng do weryfikacji
przetacznikowego modelu Copula-GARCH, o ktérym bedzie mowa w nastgpnym

rozdziale.
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4. Dynamiczne modele wielowymiarowe

W rozdziale tym przedstawiona zostanie dyskusja dotyczaca sposobu mode-
lowania dynamiki struktury powiazan finansowych szeregéw czasowych. Opisane
zostang dwa podejscia do tego zagadnienia: uzycie wielowymiarowych modeli
typu GARCH i ich modyfikacji oraz przetacznikowego modelu Copula-GARCH
sterowanego przy uzyciu ukrytego taricucha Markowa!'>.

Po krotkiej charakterystyce wielowymiarowych modeli typu GARCH, omé-
wione zostang przetacznikowe modele Copula-GARCH w dwéch przypadkach:
gdy przelaczenie sterowane jest wedlug taicucha Markowa ze stala macierza
przejscia (MS) oraz gdy sterowane jest wedtug tancucha Markowa z dyna-
miczng macierzg przejScia (TVPMS) uzalezniona od pewnych czynnikéw. Dla
obu przypadkéw przedstawiony zostanie sposOb estymacji nieznanych parame-
tréw modelu przy zastosowaniu algorytmu EM (Expectation Maximization). Zo-
stanie réwniez podana procedura, wedtug ktérej z dwdch proponowanych modeli
przetacznikowych bedziemy mogli wybra¢ model statystycznie lepszy. W tym
celu beda sformutowane tezy twierdzen, ktére wraz z dowodami s3a opracowa-

niami wlasnymi autorki.

4.1. Wielowymiarowe modele GARCH

Naturalnym uogdlnieniem modeli typu GARCH na przypadek wielowymia-
rowy jest ich nastgpujaca postaé. Rozwazmy N-wymiarowy proces {X;};c 7,
taki ze:

X, =u+eg, oraz E(g)=0,

gdzie

€ = Htl/2ntv

13 Przetacznikowy model Copula-GARCH nalezy do ogélnej klasy modeli HMM (Hidden Markow
Models). W monografii bedzie tez uzywana nazwa: ,,Ukryte Modele Markowa”.
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przy czym MU jest N-wymiarowym wektorem statych, natomiast H, jest macierza
warunkowych kowariancji o wymiarach N x N. Jako pierwiastek z tej macierzy
przyjmujemy macierz H tl /2 spelniajacq warunek: H ,1 ’H ,1 2= H,.

Jesli jako Z,_ oznaczymy informacje o procesie do chwili 7 — 1, to dla

danej historii procesu zachodza nastgpujace relacje:
E(g |%#, )=0 oraz E(ge! | %, 1) =H,.
Ponadto o wektorach losowych 1, zaktadamy, Ze sa niezalezne oraz:

E(m,) =0, EMmmn/)=Iy.

Standardowo zaklada si¢, ze warunkowy rozklad zmiennej losowej &; jest
normalny, tj.:
81 |%171 NN(O,H;), (41)

dopuszczalny jest jednak dowolny rozktad eliptyczny.

W zaleznoSci od specyfikacji macierzy H; definiuje si¢ rézne reprezentacje
wielowymiarowego modelu typu GARCH. We wszystkich modelach tego typu

zaktada sig, ze:
1) wszystkie elementy na diagonalnej macierzy H; sa dodatnie,
2) macierz H; jest dodatnio okreslona,

3) w celu zagwarantowania stacjonarnos$ci procesu przyjmuje sig, ze E (H,)

istnieje i jest stata w czasie.

Ponizej zostang zaprezentowane przyktadowe modele tego typu.

Model VEC

Model, ktéry jest bezposrednim uogélnieniem jednowymiarowych modeli
GARCH na przypadek wielowymiarowy, pojawil si¢ w pracy Bollerslev i in.
(1988). Jest to tzw. model VEC. W tym modelu macierz H; powstaje przez
naturalne uogélnienie jednowymiarowych GARCH. Uzywajac operatora vech(),

ktéry jest zdefiniowany jako:

vech(A) = [all,...,aln,...,aml,...,amn]T,
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macierz H, jest postaci:

q p
T
vech(H,) =C+ ) Ajvech(g,_;e/ ;)+ Y Bjvech(H, ;),
j=1 j=1
gdzie C, A;, B; sa nieznanymi macierzami parametréw o wymiarach N X N.
Jak mozna zauwazy¢, wraz ze wzrostem N gwaltownie rosnie liczba nie-
znanych parametréw modelu. Dodatkowym utrudnieniem w jego estymacji jest

zagwarantowanie dodatniej okre§lonosci macierzy H,.

Model BEKK

W celu zagwarantowania dodatniej okreslonosci macierzy H, Engle i Kroner

(1995) zdefiniowali tg¢ macierz jako:

H,_CCT+ZZA,k & &l j)A] +ZZB],< (H,—))
k=1 j=

gdzie C, A j;, Bj; sa macierzami wymiaru N X N, przy czym macierz C jest ma-
cierza tréjkatng dolng. Dla K = 1, ktéry jest przypadkiem najczesciej stosowanym

w praktyce, macierz H; przyjmuje postac:
TR < T T, v T
H =CC"+) Aj(e_;& ;)A]+Y Bj(H, ;)B].
j=1 j=1
Dla tego przypadku Engle i Kroner (1995) podali warunki konieczne i wystar-
czajace do tego, by macierz H, byta dodatnio okreslona.
Model CCC

Z punktu widzenia zastosowan bardzo duza rolg odgrywaja modele, w kt6-
rych obok warunkowej wariancji wystgpuje rowniez warunkowa korelacja. Zakta-
dajac, ze warunkowe wspoétczynniki korelacji sa state w czasie, Bollerslev (1990)
zaproponowal reprezentacje typu CCC (ang. Constant Conditional Corelations).

Rozwazana jest tutaj nastgpujaca dekompozycja macierzy H;:
H[ - D[RD;, (42)

gdzie macierz warunkowych wspéiczynnikéw korelacji R jest stata, natomiast

w diagonalnej macierzy D, przekatna gtéwna jest postaci:
dlag Dz <\/ h FZRERTRY/ hN,t) ,
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przy czym h;; sa warunkowymi wariancjami jednowymiarowych procesow beda-
cych sktadowymi wielowymiarowego wektora €. Dodatnie elementy przekatnej

gléwnej macierzy D, gwarantuja dodatnia okreslono$¢ macierzy H,;. Zatem:

[Ht][j =\ hig\/hjPij,

gdzie p;; jest wspotczynnikiem korelacji pomigdzy &;; oraz €;;.
Zaleta modelu CCC jest stosunkowo prosty sposéb estymacji jego parame-
trow. Asymtotyczne wilasnoSci estymatoréw jego parametrow, uzyskanych me-

toda najwigkszej wiarogodnoSci, przedstawili McAleer i Ling (2003).

Model DCC

W praktycznych zastosowaniach warunek dotyczacy statosci w czasie macie-

rzy warunkowych wspétczynnikéw korelacji jest zbyt restrykcyjny. Engle (2002)

oraz Tse i Tsui (2002) zaproponowali reprezentacje typu DCC (Dynamic Condi-

tional Correlation ), w ktérej warunkowe wspo6tczynniki korelacji sa dynamiczne

i zaleza od ¢. W modelu DCC przyjmuje si¢ nastgpujaca dekompozycje macie-
rzy H;:

H, = D,R,D;, 4.3)

gdzie R; jest macierza warunkowych wspétczynnikéw korelacji dla sktadowych
wektora &,. Macierz D;, podobnie jak w reprezentacji typu CCC, jest diagonalna,
w ktorej przekatna gléwna sktada si¢ z warunkowych odchylen standardowych

sktadowych wektora €;, oznaczanych jako y/h;;, przy czym:
P ) q
h,‘J =w+ Z Oc,-jei7t,j+ Z ﬁijhi,t—ju i=1,...,N.
j=1 j=1

Kluczowym problemem modelu w tym podejsciu jest specyfikacja macierzy R;.

Tse i Tsui (2002) zastosowali nastgpujaca specyfikacje tej macierzy:
R=(1-a-B)S+aS_1+BR-1, o, >0, a+p <1, (4.4)

gdzie S oznacza macierz, ktéra ma jedynki na przekatnej gléwnej, natomiast S,

jest macierza korelacji wyznaczong z préby Z;_1,..., Z,_p (M > N), gdzie:

Zl — D;l£,
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Natomiast Engle (2002) zdefiniowat macierz R, jako:
R, = diag(Q,)"'/Q, diag(Q,) "%,
gdzie
Q=(1-a-p)S+az_Z | +pQ, , a.f>0, a+p<1,

w ktérej S jest bezwarunkowa macierzg korelacji dla zmiennych losowych Z;.
Nalezy zwrécié uwage, ze specyfikacja parametréw odpowiedzialnych za warun-
kowe wspétczynniki korelacji jest taka sama dla wszystkich sktadowych analizo-

wanego szeregu wielowymiarowego.

Modyfikacje modelu DCC

W literaturze pojawity si¢ propozycje modeli, ktére w pewien sposéb
rozwiazuja problem jednakowej specyfikacji parametréw odpowiedzialnych za
warunkowe wspoélczynniki korelacji. Na przyktad Billio i Caporin (2009) zapro-

ponowali warunek dla macierzy Q,, jako:
Q, =C"SC+A"z, \Z" \A+B"Q, B, (4.5)

gdzie A, B, C sa nieznanymi, symetrycznymi macierzami o wymiarze N X N.
Cappiello i in. (2006) vog6lnili model DCC, dopuszczajac istnienie asymetrii

w modelu (model AGDCC). Wéwczas macierz Q, zdefiniowana jest jako:
Q0 =(S-A"SA-B"SB-G"S G)+
+A"Z, .\ ZI \A+B"Q,_\B+G"Z Z"G,
gdzie A, B oraz G sa macierzami nieznanych parametréw wymiaru N X N,
natomiast Z_ | = I;z_ o) ©Z,—y oraz §~ =[50y ©S. Symbol © oznacza
mnozenie wektorow po jego wspdirzednych.
Problemy wielowymiarowych modeli typu GARCH

Kazda reprezentacja wielowymiarowego modelu typu GARCH niesie ze
soba zwigkszenie trudnosci estymacji jego parametréw. W praktyce do analizy
warunkowej korelacji pomigdzy finansowymi szeregami czasowymi najczgsciej
stosuje si¢ reprezentacje typu DCC, ktérej parametery estymuje si¢ metoda

najwigkszej wiarogodnosci, przeprowadzana w dwéch krokach (Engle 2002).
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W pierwszym kroku dokonuje si¢ estymacji parametréw brzegowych, ktére
sg parametrami modelu GARCH dla jednowymiarowych proceséw, traktowanych
jako niezalezne szeregi czasowe. W drugim kroku estymuje si¢ pozostale
parametry modelu DCC maksymalizujac funkcje najwigkszej wiarogodnos$ci przy
zatozeniu, ze znane s parametry rozktadéw brzegowych.

Engle (2002) zauwazyl, ze przy spetnieniu odpowiednich warunkéw regu-
larnoSci, jesli estymatory otrzymane w pierwszym kroku estymacji sa zgodne,
to estymatory uzyskane w drugim kroku tez sa zgodne. Niemniej wspomniane
warunki regularnoSci nie byty nigdzie jednoznacznie zdefiniowane. W swojej
pracy Caporin i McAleer (2013) zestawili gléwne zarzuty, ktére nalezy mieé
na wzgledzie przy korzystaniu z modelu DCC i jego modyfikacji. Do gtéwnych
zarzutéw nalezy migdzy innymi trudno$¢ zweryfikowania warunkéw regularno-
Sci, przy ktorych estymatory modelu maja pozadane wtasnosci asymptotyczne.
Ponadto autorzy podali w watpliwos¢ interpretacje¢ R, jako macierzy warunkowej
korelacji (McAleer i in. 2008, Caporin i McAleer 2012, Aielli 2013). Przy takiej
bowiem jej definicji macierz nie ma pozadanych wtasnoSci statystycznych cha-
rakteryzujacych warunkowy wspotczynnik korelacji. Trudno jest jednoznacznie
stwierdzi¢, czy wartoSci estymatoréw elementéw tej macierzy majq jakikolwiek
zwiazek z definicja warunkowego wspdiczynnika korelacji. Kolejnym zarzutem
jest stwierdzenie, ze reprezentacja typu DCC nie moze by¢ interpretowana jako
liniowy wielowymiarowy GARCH, zatem w wyniku zastosowania ,,dwukroko-
wej” estymacji nieznanych parametréw tego modelu uzyskujemy niekoniecznie
zgodne estymatory (Aielli 2013).

Reasumujac, model DCC nie ma pozadanych wlasnoSci matematycznych
oraz statystycznych. Moze by¢ on natomiast z powodzeniem traktowany jako

pewnego rodzaju filtracja.

4.2. Ukryty Model Markowa

Dynamiczng struktur¢ powiazain pomigdzy finansowymi szeregami czaso-
wymi mozna réwniez uzyskac stosujac Ukryty Model Markowa, ktéry mozna
scharakteryzowac jak ponize;j.

Rozwazmy par¢ proceséw stochastycznych:

(St7Rl‘)[ey7 (46)
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gdzie:
— proces (S;),c 7 jest fancuchem Markowa o zbiorze stanéw .7 = {1,2....,1},
— proces (R;),c > jest ciagiem zmiennych losowych o rozktadzie warunkowa-
nym realizacja S;,
— obserwowalne sa tylko realizacje R,, natomiast realizacje S; sa nieobserwo-
walne. Na podstawie realizacji R, mozemy tylko okresli¢ prawdopodobiefi-

stwo, z jakim tancuch Markowa przyjmuje swoje stany.

O (St),ey14 bedziemy méwié, ze jest ,,ukrytym” procesem (laficuchem) Mar-
kowa, natomiast o calym modelu: ,,Ukryty Model Markowa”. Podejscie to jest
oparte gtéwnie na pracach Hamiltona (1989, 1990, 1994). Jako przetacznikowy
model Copula-GARCH bgdziemy rozumie¢ model, w ktérym

— do opisu jednowymiarowych szeregéw czasowych sg zastosowane modele
typu GARCH lub jego modyfikacje,

— do utworzenia wielowymiarowego rozkladu finansowych szeregéw czaso-
wych sa uzywane kopule, ktérych gesto§¢ w chwili czasowej ¢ jest stero-

wana ukrytym tancuchem Markowa.

W przelacznikowym modelu Copula-GARCH warunkowa dystrybuanta

zmiennej R, przyjmuje postaé:
F(r |Si=j%-1,0)=C(u | S, = j,%:-1:0.),
gdzie C jest odpowiednia kopula, u, jest wektorem dystrybuant brzegowych:
u = (Fi(riy | %-1:01),....Fi(ras | %-1:04)),
natomiast @ oznacza wektor wszystkich parametréw modelu:
6=(0,...,6,,0,).

Lancuch Markowa

Proces stochastyczny S; o wartoSciach w zbiorze standéw . nazywamy
tancuchem Markowa, jesli dla dowolnego wyboru stanéw sg,...,s; € . oraz

dla dowolnego ¢ spetniony jest warunek:

P(St = 5 ’Stfl :Stfl,...,SO :SO) :P(S[ =8 | Stfl :Stfl).

14 Dla wygody w dalszej czesci rozprawy proces ten bedzie réwniez oznaczony krétko jako
»proces S;”.
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W przypadku taficucha Markowa zaktadamy, ze czas ¢ jest dyskretny'”. Laricuch
S, jest taficuchem Markowa ze statym prawdopodobiefistwem przejscia, gdy dla

dowolnej chwili ¢ oraz dowolnych stanéw zachodzi réwnos¢:
P(S,:j‘S;_1 :i)ZP(Sl :j‘Sozl'):pij.

Macierz statych prawdopodobiefistw przejscia ze stanu i do stanu j bgdziemy
oznaczac¢ jako P. Na przyktad dla taricucha Markowa o dwdch stanach macierz P

jest postaci:

P=

piu l—pn
1—pn  po |

W prezentowanej monografii, obok taicuchéw Markowa ze statym prawdopodo-
biefistwem przejscia ze stanu i do stanu j, analizowane bgda réwniez przypadki,
w ktérych:

P(S;=j|Si—1=1)=pi(t),

co oznacza, ze prawdopodobiestwo przejscia z i-tego stanu do j-tego stanu nie
jest stale i zalezy od chwili . Macierz prawdopodobiefistw tego typu bedziemy

oznaczaé jako P,, przy czym:

Z pij(t) =1.

jes
W celu estymacji parametréw ukrytego modelu Markowa, ktéra begdzie omdé-
wiona w dalszej czgsci pracy, uzyteczny staje si¢ wielowymiarowy odpowiednik
taficucha Markowa, ktéry daje si¢ przedstawi¢ w postaci autoregresyjnej. Posiada
on te same wilasnosci probabilistyczne, co taricuch wyjsSciowy, ale charakteryzuje
si¢ innym zbiorem stanéw, ktére w tym wypadku sa wektorami.

Niech S, oznacza taficuch Markowa o zbiorze stanéw . = {1,2....,l} oraz

macierzy przejscia P. Nastgpnie niech:

e; =(1,0,0,...,0)", dla§ =1,
e;=(0,1,0,...,0)", dla s, =2,

e, =(0,0,0,....,1)", dlas, =1

15 Stany procesu czesto zamiennie beda nazywane ,.rezimami”’, natomiast realizacje stanéw beda
roéwniez oznaczone liczbami naturalnymi: 1,...,1/.
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Mozna zauwazy¢, ze €, jest taficuchem Markowa o tych samych wlasno$ciach
probabilistycznych co taicuch S;, posiada jednak inny zbiér stanéw. Zauwazmy,
ze (Hamilton 1994):

P&, 1=e|& =e)=P(S1=j|S=i)=pi

czyli:
E (6t €06 ) =E(6n16) = PTE,
Zatem:
E.1=PTE v, 4.7)
gdzie

Viy1 = §z+1 —-E (§t+1 | gn&z—l?"') :

Na zakoniczenie rozwazan dotyczacych tancucha Markowa przytoczone zo-
stanie pojecie jego ergodycznosci. Rozumowanie przedstawione jest w monogra-

fii Hamiltona (1994). Dla macierzy przejscia P zachodzi nastgpujaca wiasnosé:
Pl1=1,

gdzie 1 oznacza [-wymiarowy wektor jedynek.

Zatem jedynka jest wartoscig wtasng macierzy P oraz wektor sktadajacy
si¢ z samych jedynek jest jej wektorem wiasnym. Poniewaz macierz PT oraz
macierz P maja te same warto$ci wiasne, to jedynka jest rowniez wartoScia
wiasna macierzy P’ .

Niech teraz qj,...,q;_; beda pozostalymi warto$ciami wiasnymi macie-
rzy PT. Lafdicuch Markowa jest ergodyczny, jesli spetniony jest warunek,
w ktérym:

log| < 1,i=1,...,01—1.

Niech & bedzie (N x 1) — wymiarowym wektorem prawdopodobienistw
ergodycznych. Definiuje si¢ go jako unormowany wektor wlasny macierzy P?

odpowiadajacy jej wartoSci wlasnej réwnej jeden, czyli:
Plr=m.
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Filtr Hamiltona

Przedstawione w tym podrozdziale rozumowanie jest przeprowadzone na

podstawie prac Hamiltona (1990, 1994). Rozwazmy prébe:
(SlaRt )tT:l
oraz jej hipotetyczne realizacje:

(st,rt)zT:I .

Warunkowa gestos¢ R;, pod warunkiem ze dany taiicuch Markowa przyjmuje

okreSlony stan, oznaczymy jako:
f(re|Si=j,%1).

Oznaczmy teraz wektor wszystkich analizowanych gestosci warunkowanych
wartosciag stanu j, jako:
fr|Si=1,%_;a)

f(r ‘ S =2,%-1;00)
n, = .

[ |Si=1,%2-1; )

Wektor & oznacza tutaj parametry wszystkich funkcji gestosci bioracych udzial
w konstrukcji modelu. Symbolem 0 oznaczymy wektor wszystkich nieznanych
parametréw modelu przelacznikowego: parametry gestoSci warunkowych @
oraz parametry charakteryzujace tanicuch Markowa, tj. prawdopodobiefistwa
poczatkowe oznaczone symbolem p i elementy macierzy przejScia P.
Wektor prawdopodobienstw przebywania w danym rezimie w chwili ¢, pod
warunkiem historii procesu do chwili ¢t — 1, oznaczymy jako:
P(S;=1|%,-,;0)
A P(S;=2|%:-1;0)
§t|t—1 :E(ét "%t—l) = .

P(St :l ’%171;0)

Z reprezentacji autoregresyjnej tancucha Markowa (4.7), biorac warunkowa

warto$¢ oczekiwana wzgledem historii procesu £, otrzymujemy réwnosc:
E (& |#)=P E(& |R)+EVvi1|%:)=PEE, %)
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Zatem:
§z+1\t = PTgt\t'

Aby wigc wyznaczy¢ 4’,‘,‘,, nalezy wykonaé stosowne obliczenia'®. Niech
p (s, re | #,—1) oznacza warunkowa gesto$¢ rozktadu zmiennej (S, R;). Mozna

zauwazy¢, ze:
p(Sz,rz ‘,@,71) :P(St =]J |'%t71) 'f(rt ‘ S = j?'%tfl)a (4.8)

czyli jest to iloczyn wspétrzgdnych wektoréw é,‘,,l oraz 1,. Sumujac wyrazenie
(4.8) po wszystkich stanach taficucha Markowa otrzymujemy gesto$§¢ warunko-

wego rozktadu zmiennej losowej R; postaci'’:
fr R =17 (& 0m,). (49)
Wykorzystujac wzory na rozklady warunkowe, ostatecznie otrzymujemy, ze:

& . £t|t—1 on,
te — s :
1’ <§t|t—l an>

Zatem filtr Hamiltona polega na wyznaczaniu w kazdej chwili ¢ wartoSci:
s €t|171 on,
€[|t T/ )
1 (€t|171 © 71:)
s -
ét«H\t =P &t\z'

Filtr Hamiltona mozna wykorzysta¢ w konstrukcji funkcji wiarogodnos$ci. Funk-

cja log-wiarogodnosci dla obserwacji (rt)thl przyjmuje wzor:

0(0)= ;logf(rt | Z#:—1) .

Korzystajac ze wzoru (4.9), uzyskamy funkcje log-wiarogodnosci postaci:

T T R
0(8)=Y logf(r | % 1) =Y logl" (&, om,).
t=1 t=1

16 Rachunek przedstawiony jest w monografii Hamiltona (1994).
17 Symbol ® oznacza mnozenie wektoréw po jego wspéhrzednych.

67



Stosujac filtr Hamiltona dostajemy réwniez oszacowania prawdopodobienstw
przebywania w danym rezimie w chwili ¢, pod warunkiem wiedzy o procesie
do chwili (r —1). Oszacowania tych prawdopodobieristw mozna doprecyzowaé
dysponujac wiedza o catym procesie, ktéra oznaczymy symbolem Zr. Algo-
rytm wyznaczenia ,,wygladzonych” wartoSci ét‘T przedstawiony jest w pracach
Hamiltona (1990, 1994). Jest on postacilgz

ét|T = ét\z © (P (éz+1\T (_) ét+l\t)) : (4-10)

W celu uzyskania efektu wygtadzenia nalezy zastosowaé algorytm iteracyjny

polegajacy na stosowaniu wzoru (4.10) kolejnodlar =7 —1,T —2,...,1.

Algorytm EM

Jak pokazuje praktyka, metoda najwigkszej wiarogodnoSci nie zawsze jest
skuteczna w estymacji parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH.
Skuteczniejsza metoda estymacji w takich przypadkach moze by¢ algorytm
EM (Expectation Maximization)'®. Charakterystyka tej metody zastosowanej do
estymacji nieznanych parametréw Ukrytych Modeli Markowa zostata oméwiona
w pracach Hamiltona (1990, 1994).

Rozwazmy prébe:

(St’Rl)zT:l
oraz jej hipotetyczne realizacje:
(si, t)zT:I .
Niech r i s to:
r=(ry,r,...,rr),

8§ =(851,52,...,57).

Stosujac oznaczenia Hamiltona, zdefiniujmy operator:

I 1 I
/ f(S): Z Z'”Zf(slasb'”vsT)‘
o4 s1=1sy=1 st=1

18 Symbol (+) oznacza dzielenie wspétrzednych wektoréw.
19 Uporzadkowanie wtasnosci metody EM, wykorzystanej do estymacji parametréw modelu prze-
facznikowego Copula-GARCH, bylo tematem pracy magisterskiej Jamera (2013).
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Funkcje wiarygodnosci dla wszystkich obserwacji, r, oznaczymy jako:
p(r:0)=p(ri,r,....rr | %0:90), 4.11)
natomiast funkcje wiarogodnos$ci tacznie dla r i s jako:
p(r,s;0)=p(ri,ra,...,rr,s1,52,...,57 | %20;0). (4.12)

Symbol £ oznacza wiedzg o procesie w chwili r = 0.
Warto$¢ oczekiwang funkcji log-wiarogodnosci dla r i s, parametryzowanej
przez 0,1, wyznaczong wzgledem p(r,s;0,), ktéra jest parametryzowa-

na przez 0,,, mozemy wyrazic jako:
0 (01387 = [ 108p(r,5:6,:1)-p (r.5:6,).

Idea algorytmu EM polega na zastosowaniu nastgpujacych krokéw:
1. Wybieramy pierwsze przyblizenie 0, wartosci parametrow 0.
2. Dopdki nie zostanie uzyskana pozadana dokladno$¢ estymatoréw niezna-
nych parametréw, to:
a. znajdujemy wartoSci ém+1 maksymalizujace Q (9m+ 1;ém,r>,
b. zwigkszamy m o 1.
W celu pokazania skutecznoSci takiego postgpowania nalezy uzasadnié stwierdzenie,
z ktérego wynika, ze uzyskany w ten sposéb ciag estymatorow {ém }:_0 zbiega do

lokalnego maksimum funkcji wiarogodnosci konstruowanej dla szeregu r, tzn.

log,, ,..0,, = 6.

Hamilton (1990) wykazat, ze dla kolejnych przyblizen ém+1, maksymalizujace

funkcje Q<6m+1;0m,r) zachodzi réwniez nieréwno$¢ dla wartosci funkcji

wiarogodnos$ci tworzonej dla r, tj.:
p (r; ém+l> >p (r; ém) :

Ponadto, lokalne maksimum funkcji Q (Om+ 1;ém, r) jest takze lokalnym maksi-

mum funkcji wiarogodnosci p (r;0,,11) .

Niech @ oznacza wektor parametrow:

0= (pa,p),

gdzie p jest wektorem wszystkich nieznanych parametréw macierzy przejscia

w taficuchu Markowa, czyli p” = (p11,...,pu), @ jest wektorem parametréw
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wszystkich rozwazanych w modelu gestosci rozkltadéw zmiennych losowych,
natomiast wektor p sktada si¢ z prawdopodobiefistw poczatkowych przebywania
w danym stanie w chwili t = 0. Zachodzi nastgpujace twierdzenie, ktérego dowdd
przedstawit Hamilton (1990).

Twierdzenie 7. W modelu przetqcznikowym sterowanym wedtug ukrytego taricu-

cha Markowa, przy ustalonych parametrach 0,, wyrazenie:
o (9m+1 5 oma r)
Jjest maksymalizowane przez 0,1 = (Pm+1 , amH,pmH), gdzie:

ZZT:ZP(SI = jvStfl =i |=@T;em)
Yop(Si—1=i|Rr;0m)

T T
y (‘W’) Er=0, (4.14)

pm+1 ZEI\T' 4.15)

Dijm+1 = (4.13)

Dow6d Hamiltona (1990) bedzie wykorzystany w dalszej czg§ci monografii,
dlatego ponizej zostana przytoczone gtéwne jego etapy. Na poczatek zostanie
zastosowany wzoér na prawdopodobieristwo taicuchowe dla funkcji wiarogodno-
Sci p(r,s;0).

Stosujac dekompozycje wektora 8 na poszczegdlne jego sktadowe, otrzymu-
jemy?0:

p(r,s;0)=p(rr|sr,Zr-1;0)p (st |sr-1;p)
p(rr—1|sr—1,%&7r-2;0)p(st—1|s7-2;p) -
~.p(ri|si,%Zo;a)p(s1;p).

20 Dla wygody realizacje laicucha Markowa S; bedziemy oznaczaé réwniez przez s;. Czesto
w zapisie bedzie uzywane skrécone oznaczenie:

P(St:jlst—l :i):]’(sz |Sz—1)~

Stosujac oznaczenia zaproponowane przez Hamiltona, warunkowa gesto$¢ dla zmiennej losowej
R; oznaczymy jako

p(re| s, %i—1:a).

70



Mozna zauwazy¢, zZe:

dlogp(r,s;0) L dlogp(s s 1:p) 1 &
- I = - I » _ s ’S B ‘
ap’] t=22 8le pljtzzz {8i=4j,Si-1 l}( 1991 1)

Zatem:

00(011:0,,1r) / dlogp(r,s;6,1)

-p(r,s;0
apij.,m-i—l 7 apij_’m.g.] ( m)

1 T/
= 1 v=j,Si1=i} \St;8t—1)* P r;S;e
pij,m-i—l,:ZQ o 15i=0Sim i (8e501) P ( m)

1 ¢ . .
= ZP(SI:Jastfl:l|'%T;em)'p(r;em)-
Pijm+1 ;=)

Uwzgledniajac warunek:
!
Y pijmi1 =1,
j=1

zdefiniujemy funkcje Lagrange’a z mnoznikiem A:

l
Q(em-‘rl;emvr) -1 (Zpij,m—H - 1) .
j=1

Roézniczkujac te funkcje wzgledem pjjni1 oraz wzgledem A, a nastepnie
otrzymane pochodne czastkowe przyréwnujac do zera i rozwiazujac otrzymany
uktad réwnafi, uzyskujemy zadana réwnos¢ (4.13). Wystepujace w tym wzorze

prawdopodobiefistwo warunkowe:
P(S; = j,Si+1=1|Z%r)

wyznacza si¢ nastgpujaco:

.pji’P(St:j|*%t)

P(Si= S =i Rr) = P(Sn =i | Br) 5 ot

Zalezno$¢ (4.14) otrzymamy wykonujac ponizsze przeksztalcenia. Rézniczkujac

funkcje p (r,s;0) wzgledem @ otrzymujemy réwnanie:

dlogp(r,s;0)

_ dlogp(r, | s, %i—1: )
o '

‘ Ja

M=

t
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Nastepnie obliczamy:

00(0m1:0m,r) /&logp(r,s;emﬂ) '
8am+l o aaerl p(r,S, om)

_ Z/ 810gp "z|Szv9?t 15 ) p(r,S;em)

aaerl

_ Z/ dlogp (r,| s, %i—1; ) p(s| Br;0,) p(r;0,)
=1 aam-i—l

ol rel| s, #i_1;
_ p(re,) Y Y JlertilnEi®) L p )

t=1s5=1 901

dlo
= p(r;Bm)Z <8agfll) ‘st\T

t=1

Przyréwnujac do zera otrzymane wyrazenie, uzyskujemy zadang zaleznos¢ (4.14).
Na zakoniczenie zostanie uzasadniona réwnos¢ (4.15). W tym celu, réznicz-
kujac funkcje wiarogodnosci p (r,s; 0) wzgledem sktadowych wektora p, zauwa-
zamy, 7e:
dlogp(r,s;0) _ lI(Sl _)).
Ipi pi
Zatem:

aQ(em-‘rl;emyr) / 810gp(ras;em+1> -p(r,s;Om)
S

IPim+1 IPim+1

= / ! I(S]Zl.)'p(ras;om)'
5

7 Pim+1

Uwzgledniajac warunek, ze:

I
Z Pim+1 =1,
i=1

podobnie jak w pierwszym przypadku, tworzymy funkcj¢ Lagrange’a:

Q(em—Ha (Zpl m+1 — )
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Po obliczeniu odpowiednich pochodnych czastkowych, przyréwnaniu ich do zera,

a nastepnie rozwigzaniu uktadu réwnan, otrzymujemy zalezno$¢:
Pimr1=p(S1=1i|%r;0,),

co w zapisie wektorowym daje nam réwnos¢ (4.15).

Estymacja przelacznikowego modelu Copula-GARCH

Tok mySlowy przedstawiony w poprzednim praragrafie zostanie zastosowany
w celu estymacji parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH. Dystry-
buanta zmiennej R, pod warunkiem historii %, oraz stanu, w ktérym znajduje

si¢ ukryty tancuch Markowa, przyjmuje postac:
F(re|Si=j,%#:-1:0)=C(u | S = j,#:-1;0.),

gdzie C jest odpowiednia kopula, u, jest wektorem dystrybuant brzegowych:
u = (Fi(riy | %-1,01),....Fg(ra; | #-1:04)).

Odpowiadajaca jej warunkowa gestoS¢ zmiennej R; wyraza si¢ wzorem:

d
f(re|Si=j,R#i-1:0)=c(u|S; =j,%-10.) Hfz (’”i,t | %15 0;).
i=1
Warunkowa gestos¢ zmiennej R, pod warunkiem samej tylko historii %Z,_; to:

l
f(r|#:-1,6)= Zf(rt | Si = j,R#:-1:0)P(S; = j | #:-1:0)
j=1

J

l d
= <Z C(ut ‘ S = j,f%t—l;ec)P(St =j ‘«%z—l;e)> Hfz (’”i,z ‘%l—l;ei)-
j=1 i=1

Wektor parametréw @ obejmuje wszystkie nieznane parametry modelu wraz z pa-
rametrami macierzy przej$cia oraz prawdopodobiefistwami poczatkowymi. Funk-
cje log-wiarogodnosci dla obserwacji (r,)tT:1 mozna przedstawi¢ w nastgpujacej

formie:
T

0(0)=Y logf(r:|%:i).

t=1
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Jesli zalozymy, ze przelaczeniu sterowanym ukrytym taicuchem Markowa
podlegaja tylko gestosci kopuli, to funkcje log-wiarogodnosci mozna wyrazicé
za pomoca sumy dwdch sktadnikéw:

((8)=1(:(0)+(n(0),

gdzie
T /
£:(0)= Zlog c(u | S =7, %i-1;0.)P (S =j|%#-1:0)
=1

t=1 Jj

oraz .,
T
b (8) = Z Zlog (fi(riz | %#-1;0)) .
i=lt=1
Drugi sktadnik sumy dotyczy wylacznie estymacji parametréw rozktadéow
brzegowych. Do estymacji nieznanych parametréw calego modelu zostanie wigc
zastosowana metoda dwukrokowa IFM, o ktérej wspomniano w poprzednim roz-
dziale?!. W pierwszym kroku estymowane s3 parametry rozktadéw brzegowych,
natomiast w kroku drugim pozostale parametry. Obecnie wektor nieznanych pa-
rametréw 0 nie obejmuje parametréw rozktadéw brzegowych.

Zatem:

T [
(0)=Y log | Y c(it,| S =j,R-1:0.)P (S =j| Ri-1:0) |,
j=1

=1

gdzie
iy = (Fl (rl,t |3?t71;é1) v Fy (rd,z |«%t71;éd>> .

Wektor gestosci 1), wystgpujacy w filtrze Hamiltona przyjmuje postaé:

C(ﬁt ’ S = langl;ec)

C(ﬁt | S = la'%tfl;ec)

21 pomimo ze statystyczne wiasnosci tej procedury sa dobrze udokumentowane tylko dla statycznych
modeli Copula-GARCH (Joe, Xu 1996), metoda ta zostanie adaptowana réwniez do estymacji
parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH. W dalszej cze$ci monografii podane
zostang warunki regularno$ci, dla ktérych estymatory wyznaczone metoda najwigkszej wiarogod-
nosci zachowuja swoje klasyczne wtasnosci.
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Jamer (2013) przedyskutowat przypadek, w ktérym przetaczeniu podlega ! kopuli
Gaussa, odpowiednio z macierza korelacji X, j=1,...,I. W zaleznosci od stanu,

ktéry przyjmuje tancuch Markowa, kopula ta ma wzor:
Clu | S =j,Ri1) =g, (P (ury),.... 2 " (uay)).

Jej gesto$¢ wyraza sig wzorem:

gdzie

Zatem:
. 1 |
loge (uy | S = j,%i-1) = =5 log || = 56/ 276, + 56/6,.
Wykonujac techniczne przeksztatcenia, mozna wykazacé, ze:

1 1 T .
. 72‘_7gg ) ngk:J,
910gc(u, |St = ]7'%1‘71) 2 2ot

) N

0, gdy k # J.

Wykorzystujac wzér (4.14), wykonujac stosowne obliczenia, otrzymujemy ko-

lejne iteracje dla estymatora X;:

5 _Li166i P(Si=j|%r;0n)
jm+1 — T - : .
Zf:lP(Sf =J "%T’ em)

W celu poprawienia w kazdej iteracji jakosci uzyskanych estymatoréw mozna

dokonaé normalizacji tej macierzy, wedtug wzoru:

s 8) =i (o) (o) o () ).

gdzie
Eime1 = (A (ij,erl))ilij,erl (A (ij,erl))il
oraz
61(’1n+1), 62(t2n+1)’ . 6§;n+l)

sa elementami przekatnej gléwnej macierzy £ jm1-
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4.3. Ukryty Model Markowa z mechanizmem TVPMS

W podrozdziale tym zostanie omdéwiony Ukryty Model Markowa, w kto-
rym przelaczenie pomigdzy jego stanami sterowane jest wedtug ukrytego taficu-
cha Markowa z dynamiczna macierza przej$cia uzalezniong od pewnych czynni-
kéw. Mechanizm TVPMS (time-varying transition probability Markov-switching)
w modelach przetacznikowych zaproponowal Filardo (1994). Metoda estymacji
wybranych modeli tego typu zajmowali si¢ migdzy innymi Diebold i in. (1994),
Kim i in. (2008). Rozwazmy procesy stochastyczne:

(S, X1, R),c 7 (4.16)

gdzie:
— proces (S;),c» jest taicuchem Markowa o zbiorze stanow .7 =
{1,2....,1},
— proces S; jest taficuchem Markowa, dla ktérego macierz przejscia z jednego
stanu do drugiego w chwili ¢ zalezy od realizacji X,_1,
— proces R, jest ciggiem zmiennych losowych o rozktadzie warunkowanym
realizacja S;,
— obserwowalne sa tylko realizacje R, oraz X;.
W praktycznych zastosowaniach najczgsciej wykorzystywane sa modele przetacz-
nikowe z mechanizmem TVPMS z dwoma stanami. Wéwczas macierz przejs$cia
w ukrytym taficuchu Markowa ma postac:
p=| P 1=l | (.17)
1=pn(t)  pxn()
W badaniach empirycznych, ktérych wyniki zostang oméwione w drugiej czgsci
monografii, bedzie wykorzystany przetacznikowy model Copula-GARCH z me-
chanizmem TVPMS, w ktérym przetaczenie sterowane jest tancuchem Markowa
z macierza przej$cia okre§long wzorem:

exp(xtTflﬁl) 1 exp(xtrflﬁ])

P = exr(xL1B1) er(sib) | (4.18)
B exp(x,r,lﬁz) exl’(-"tTflﬁz)
1+exp(x,Tflﬂ2) 1+exp(xtT71[32)
Wektor x; = [1, Srar-oos ny,]T, ktory jest realizacja zmiennej X,, zawiera czynniki

wplywajace na prawdopodobieristwo przejscia z jednego stanu do drugiego®?.

22 Celem zagwarantowania wiasnosci prawdopodobieristwa, ktére przyjmuje warto$é z przedziatu
[0,1], elementy macierzy P; sa konstruowane jako odpowiednia transformacja wyrazenia xtT71 B..
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Nieznane parametry tego modelu mozna estymowaé stosujac dwukrokowa
metode najwigkszej wiarogodnosci. Podobnie jak w modelu przelacznikowym ze
stata macierza przejscia, w pierwszym kroku szacowane sa parametry rozktadow
brzegowych, natomiast w kroku drugim — parametry kopuli oraz parametry

macierzy P;.

Filtr Hamiltona

Dyskusja na temat dwukrokowej metody IFM, zastosowanej do estyma-
cji nieznanych parametrow modelu, zostanie przeprowadzona tylko dla kroku
drugiego.

Niech @ oznacza wektor parametrow:

6=(01,6,,B,8,),

gdzie 01, 0, sa parametrami gestosci kopuli, natomiast B, B, sa wektorami
wystepujacymi w macierzy przejécia zdefiniowanej wzorem (4.18).

Nalezy zwrécié uwage na fakt, ze w estymacji modelu przetacznikowego
z mechanizmem TVPMS, wazna jest historia obu proceséw (X/,R;),. . Wiedza
o ich historii do chwili (¢ — 1) bgdzie oznaczana nadal symbolem Z;_,. Jesli

rozwazymy laicuch Markowa z dwoma stanami, to wektor 1), przyjmie postac:

C(ut ‘ S[ - 1,.%[,1,(X)

n.=
C(u, ‘ St = 2,.%,,1;(!)

gdzie @ = (01, 0;), natomiast wektor ét‘,_l, to:
. P(S;=1|%:-1:0)
gt\t—l =E(§, |#:-1:0) =
P(S;=2|%,-1,0)

Przeprowadzajac analogiczne rozumowanie co w monografii Hamiltona (1994),

dochodzimy do wniosku, ze:

é . ét|t71®nt
te — s :
1’ <§t|t—1 ®nz>

€t+1\t = PtT+1€t\t'
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Logarytm funkcji wiarogodnosci, podobnie jak w przypadku modelu prze-

tacznikowego ze stala macierza przejscia, jest postaci:

()= Yoe 1" (& yom)].

Stosujac filtr Hamiltona, w ktérym uwzglgdniamy dynamiczna macierz przej-
Scia Py, wykorzystujac typowe algorytmy wyznaczania maksimum funkcji wielu
zmiennych, mozna wyznaczy¢ oszacowania nieznanych parametrow przetaczni-
kowego modelu Copula-GARCH z mechanizmem TVPMS. Dla estymacji pa-
rametréw niektérych modeli jednak skuteczna staje si¢ dopiero implementacja

algorytmu EM.

Algorytm EM

Diebold i in. (1994) skonstruowali algorytm EM dla modelu przetaczni-
kowego z mechanizmem TVPMS, gdy przetaczeniu podlegaty gestoSci dwéch
rozktadéw normalnych.

W prezentowanym podrozdziale zostana przedstawione wzory, ktére zostaty
wyprowadzone przez autorke. Postuza one do adaptacji algorytm EM zastoso-
wanego do estymacji parametrow dowolnego Ukrytego Modelu Markowa stero-
wanego przy uzyciu taficucha Markowa z macierza przejScia okre§long wzorem
(4.18).

Rozwazmy nieobserwowalny ciag realizacji stanéw:
s = (S],Sz,...,ST)
oraz dwa ciagi obserwacji:
r=(r,ry,...,rr),
x=(x1,X2,...,X7).

Podobnie jak w poprzednim rozdziale, wprowadzone zostanie znaczenie dla

operatora:

. s 2
/yf(s) - Z Z f(s1,82,...,57).

si=1s=1

Warto$¢ oczekiwang tacznej funkcji log-wiarogodnosci r i s parametryzowanej
przez 0,1 wzglgdem rozktadu tacznego r i s parametryzowanego przez 6,

oznaczymy rowniez jako:

0 (61381 = [ 10gp(r,5:6,:1)-p (r.5:8,).
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Dla potrzeb estymacji parametréw Ukrytego Modelu Markowa z mechanizmem

TVPMS udowodnione zostanie przez autorke nastgpujace twierdzenie:

Twierdzenie 8. W modelu przetacznikowym z mechanizmem TVPMS, z macierzq

przejscia Py, dla ustalonego wektora parametréw 0,,, wyrazenie:

Q(eerl;emar)

Jjest maksymalizowane przez 0.1, ktdrego sktadowe spetniajq ponizsze warunki:

- Xkt—1 ; PO = J,0t—1 =1 TS =V,
=2 1 +exp (xtT—lﬁz‘,mH) "
gdzie
T
ex X .
Piimi1(t) = d f“B”’"“) L, i=1,2 k=1,....K (4.19)

1+exp (szqBi,mH)

orazg

) Ts
Z( Og"’> Er=0. (4.20)

=1 a am+l

Dowdéd tego twierdzenia bazuje na rozumowaniu, ktére byto prowadzone dla
modelu przetacznikowego ze stala macierza przejscia. Oznaczmy wektor parame-
tréw macierzy przejscia w ukrytym tasicuchu Markowa jako B = (B1,B5)7. Dla

funkcji wiarogodnosci p (r,s) zachodzi wzor:
p(r,s;0)=p(rr |sr,%&r-1;0)p (st [ s7-1,%7-15B)

p(rr—1 | s7—1,Rr—2;0) p(st—1 | s7—2,x7-2;B) ...
p(ri|si,Zo;0)p(s1). 4.21)

Niech B oznacza k-ta sktadowa wektora B;, i = 1,2. Zauwazmy, ze:

dlogp(r,s:0) _ i dlogp (s | si—1,%1;B Z Ipij(t)
aBik =2 aBik aﬂtk
przy czym:
apz; L i+ f pii(t)
— -1 l+j
Z 9 Bik ,; ) Fe - 1+exp( [3) {S’ S ,}(s,,s, 1)

79



Zatem:

8Q(9m+1;9m,r) :/ 810gp(r,S;9m+l) -p(r,s;em) _
aﬁik,erl S aBik,m#»l
Y[ (i el (s051-1) (r.5:00)
= - kyt—1 S,=j,5,_1=i ySt—1) * ,80m) =
e WRZ ! 1+exp (xI Bii1) {Si=J S =i} 5%
T
it Piim+1(t) . :
=Y (=), ’ p(Si=j,S—1=1|%r:0m)-p(r;0,) =
t:ZZ ! 1 + exp (x[T—lﬁi,m—H) t t
(r 0 )i( 1)i+j pii,m+1(t) (S i S |% 0 )
=p\r;on - Xie,t—1 p =J0t-1=1 T:9m).
=2 Tt exp (x,T_1 ﬂi,m+1) t t

Aby wyznaczy¢ wartosci estymatoréw sktadowych wektoréw B im+t1> PO
wyzsze réwnania nalezy przyréwnaé do zera i numerycznie rozwigzaé otrzymany
uktad réwnan. W celu wykazania wzoru (4.20), wystarczy zauwazy¢, ze dla funk-
cji wiarogodnosci p (r,s) zachodzi nastgpujaca réwnosc:

dlogp(r,s;0) T dlogp(r,| s, %-1;)

Ja :Z

=1 Jo
Zatem:
00 (011;0,m,1) _/ dlogp(r,s;0,+1) _
o) ) 0011 p(r,5:0n),
a nastgpnie:
900, 1:0,m,r) _ o (dlogn,\T ¢
aaerl - p(r’em)tzzl aam+l ét\T'

Przyréwnujac powyzsza réwnosé do zera otrzymujemy zadang tozsamos$¢. Pozo-
staje jeszcze uzasadnienie wyboru prawdopodobienistw poczatkowych. W przy-
padku rozpatrywania w modelu dwéch reziméw mozna przyjaé a priori, ze pierw-

sza obserwacja jest w pierwszym lub drugim stanie.

4.4. Efektywnos¢ estymatoréw ML
w Ukrytych Modelach Markowa

Klasyczna metoda najwigkszej wiarogodnosci zaktada migdzy innymi, ze
zmienne losowe X,...,Xr, dla ktérych realizacji tworzymy funkcje¢ wiarogod-
nosci, sg niezalezne, o tym samym rozktadzie, ktérego gestos¢ f(x,0) spetnia

pewne warunki regularno$ci (zob: Bartoszewicz 1989, Serfling 1991).
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Woéwczas asymptotyczny rozktad estymatora 6 jest normalny, z wartoScia ocze-
kiwana @ i macierza wariancji i kowariancji bedacej odwrotnos$cia dodatnio okre-
Slonej macierzy informacyjnej 1o, gdzie:
8210gf(Xt; 0)
26,00 jT

Jesli rozwazymy zmienna losowa X, ktérej rozktad zalezy od realizacji ukrytego

Io=-E

taficucha Markowa S;, czyli jest postaci:

!
f(x | %#:-1:0) = Zf(xt | Si = j,%:-1:0)P(S; = j | #:-1:0), (4.22)
j=1
to w tak zdefiniowanym modelu przede wszystkim nie jest spetnione zatozenie

dotyczace niezalezno$ci zmiennych losowych Xi,...,X7. Wéwczas klasyczne
warunki regularnos$ci w tego typu modelach wymagaja pewnej korekty.

W rozdziale tym zostana uporzadkowane warunki regularnosci, dla ktérych
estymatory uzyskane metoda najwigkszej wiarogodnoSci, zastosowang do wyzna-
czenia nieznanych parametréw Ukrytych Modeli Markowa, posiadaja pozadane
wiasnoSci asymptotyczne. Na poczatek uzasadniony zostanie fakt, ze jednym
z koniecznych warunkéw regularnosci jest zatozenie o ergodycznosci procesu
(S¢)re7. Rozumowanie bedzie prowadzone dla jednowymiarowej zmiennej loso-
wej, ale wnioski mozna uog6lnié na wielowymiarowa zmienna losowa. Mozna
wykazaé nastgpujace twierdzenie:

Twierdzenie 9. Niech (S;);c 7 bedzie ukrytym, ergodycznym procesem Markowa ze
skoriczonq liczbq standw oraz niech (X;);c 7 bedzie procesem, w ktérym warunkowa

gestos¢ X, jest postaci:

l
f | %i-150) = Zf(xt | St = j,%i-1;0)P(S; = j | %#-1:0). (4.23)
j=1
Wowczas zmienne losowe X; sq asymptotycznie niezalezne, co bedziemy rozumiec

nastepujqco:
k k
11,‘,1.1%1%% P( ml{XH):g:o 5, €Ap}) — I—[lp(XHZ,Lo 5, €Ap)| =0,
: v vl
gdzie A, jest dowolnym zbiorem mierzalnym, natomiast p = 1,... k.

Dowdéd powyzszego twierdzenia jest przedstawiony w pracy Czapkiewicz, Dawi-
dowicz (2018). Niech teraz ¢z(¢) oznacza funkcj¢ charakterystyczng zmiennej Z,
ktéra, jak wiadomo, koduje pelna informacje o jej rozktadzie®.

L2

23 Funkcja charakterystyczna standaryzowanego rozktadu normalnego jest postaci: oz(t) =e2".

81



Kolejnym etapem rozumowania jest wykazanie twierdzenia, ze dla zmiennych loso-
wych, ktdre sa asymptotycznie niezalezne, przy pewnych dodatkowych zatozeniach

zachodzi nastgpujace centralne twierdzenie graniczne:

Twierdzenie 10. Zatozmy, e X, ..., Xr sq asymptotycznie niezaleznymi zmiennymi
losowymi o Sredniej O oraz takimi, Ze:

lim <1 ZT:IEX2> =1

T==\T /5 )
Dodatkowo zatozmy, Ze jest spetniony warunek Lindeberga, ktéry w ogdélnym

przypadku ma postaé (oznaczenie || - || oznacza norme Euklidesa):
1y > .
Th_r}rio ?[;EHXz” Ijx,|>n) | =0 dla kazdego n > 0. (4.24)

Woéwczas rozktad zmiennej losowej postaci
Yr= (X +Xo4...+X7)/VT

dazy do rozktadu normalnego, tj.: limy_,o | @y, (1) — e_%’2| =0.

Dowdd powyzszego twierdzenia jest réwniez przedstawiony w pracy Czapkie-
wicz, Dawidowicz (2018). Jesli zachodzi teza Twierdzenia 10, to prawdziwe jest
twierdzenie Lindeberga-Fellera (zob: Greene 2002)). Dla przypadku jednowymia-

rowego mozna je przedstawi¢ w nastgpujacej formie:

Twierdzenie 11. Zatoimy, ze X, ..., Xr sq asymptotycznie niezaleznymi zmiennymi
losowymi, dla ktorych spetniony jest warunek Lindeberga. Niech:

E (X)) =E(X | %)= oraz D} (X)) =D* (X, | %) = o/
Jesli ponadto zatoZymy, Ze

2
. O,
lim Titz = O,
T=e ) =107

to zachodzi nastepujacy fakt**:
T fo N (u,0°)
=1

gdzie

1y T IR
i = lim Tt;u, oraz © —}LI&TEG,.

T—oo

d s s
24 %, oznacza zbieznosé wedhug rozktadu.
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PrzejdZmy teraz do uporzadkowania warunkéw regularnosci, przy ktérych es-
tymatory najwigkszej wiarogodnoSci nieznanych parametréw Ukrytego Modelu
Markowa sa zgodne oraz asymptotycznie normalne i efektywne.

Rozwazmy zmienne losowe R, (t = 1,...,T) o gestosci f(r; | %i—1;0)

zadanych wzorem:

[
f(”t ‘ %t—l;e) = Zf(”t ‘ St :j,%t—1§9)P(St :j’%l—l;e)u (4.25)
J=1

przy czym 0 € @ C R¥.

Dla realizacji tych zmiennych losowych tworzymy funkcje wiarogodnoSci.
W celu uzyskania pozadanych wilasnosci estymatora 6 wyznaczonego metoda
najwigkszej wiarogodno$ci zatézmy, ze:

1. Proces (S;),c jest ergodyczny.

2. Zmienne losowe R; spelniaja warunek Lindeberga opisany réwnaniem
(4.24).

3. Dla kazdego 6 € O funkcja f (r; | %;—1;0) jest ciagla i r6zna od zera.

dlog f(r/|%,_1;0) 9*logf(ri|% _1,0)
00

4. Dla kazdego 6 € O istnieja pochodne: , 20067 ,

3 log f(R|%,-1:0) . Lo
Wjaell’ dla kaZdyCh l,],l = 1,...7k.

5. Dla pewnego 6 € ® zachodzi warunek E [ I, W} =0.

6. Istnieje M > 0 takie, ze dla kazdego 0@ € ® oraz t = 1,...,T wystepuje

wspélne ograniczenie:

A{(O)‘ <M oraz B{C(O)‘ <M,
gdzie
: 2 .
26000
oraz:

96;00;06,
dla kazdych i,j,l =1,...,k .
Symbol E,[-] oznacza warto$¢ oczekiwana zmiennej losowej w chwili 7,
pod warunkiem jej historii do chwili # — 1.

Pierwsze dwa warunki determinuja nam tez¢ twierdzenia 10 oraz 11. Wa-

runki 3—4 s3g warunkami regularno$ci w klasycznym twierdzeniu dotyczacym
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wlasnosci estymator6w najwigkszej wiarogodnosci (zob: Bartoszewicz 1989, Ser-
fling 1991). Warunek 5 jest modyfikacja klasycznego warunku dla przypadku,
gdy niespelnione jest zalozenie o niezaleznosci i jednakowym rozktadzie zmien-
nych losowych tworzacych prébg. Ostatni warunek gwarantuje nam istnienie
granicy A/ oraz B/:
Af = fim + iA,f(G), B = lim + iBf(O).
T—e T & T T /=

A

Przy takich warunkach regularnosci rozktad estymatora @, wyznaczonego
metoda najwigkszej wiarogodnosci, dazy (wedhug rozktadu) do rozktadu normal-
nego:

VT [6-8] LN (0:xy),

gdzie Xy = — [A/] ! Przy tych zatozeniach oraz korzystajac z faktu, ze zacho-
dzi centralne twierdzenie graniczne, ktére zostalo wykazane przez Czapkiewicz,
Dawidowicz (2018), dowdd tego faktu jest powtérzeniem rozumowania przed-
stawionego w pracy Serflinga (1991). Powyzsze twierdzenie moze by¢ réwniez

uogoélnione na przypadek wielowymiarowy.

4.5. Test poréwnania modeli

Test stuzacy do poréwnania dwéch modeli, zaréwno zagniezdzonych, jak
i niezagniezdzonych, byt konstruowny przez Vuonga (1989). Jest on znany pod
nazwa testu Vuonga. Autor tego testu uzyskat rozklad statystyk testowych przy
zatozeniu pewnych warunkéw regularnosci, ktére nie sa spetnione w przypadku
poréwnywania dwoch Ukrytych Modeli Markowa. W pracy Riversa i Vuonga
(2002) znajduje si¢ pewna modyfikacja tego testu w przypadku poréwnywania
nieliniowych modeli szeregéw czasowych, jednak nowo zdefiniowane warunki
regularno$ci réwniez nie sa spetnione dla modeli przetacznikowych sterowanych
ukrytym laficuchem Markowa.

W podrozdziale tym przedstawione zostang etapy rozumowania Vuonga
(1989), gdyz beda one wykorzystane w testowaniu modeli przelacznikowych,
w ktérych przetaczenie sterowane jest wedtug ukrytego taricucha Markowa.
Punktem wyjscia dla konstrukcji statystyk testowych dla tego testu jest kryterium
informacji Kullbacka-Leiblera, ktére mierzy odlegto$¢ postulowanego rozktadu

od prawdziwego, ale nieznanego rozktadu procesu generujacego obserwacje.
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Niech Y oznacza zmienna losowa. Rozwazmy dwie rodziny rozkladéw Fg,
oraz Gg,, gdzie:
Fo, ={f():61),61 € ® CR"} (4.26)

oraz

Go, = {8(;02),02 € @ CR}. 4.27)

Przy czym nie zaktadamy a priori, ze prawdziwy rozklad procesu generujacego
obserwacje, ktéry bedziemy oznaczac jako h(y, 0), nalezy do jednej z tych rodzin.
Modele Fg, oraz G, moga byC niezagniezdzone, naktadac si¢ na siebie lub by¢
zagniezdzone, co bgdziemy rozumieé nastgpujaco:
— modele Fg, , Gg, sa niezagniezdzone, gdy:
Fo, NGy, =0;
— modele Fg, , Gg, nakladaja si¢ na siebie, gdy:
Fo NGy, #0,

Fo, Z Gy,,

Go, 51 Fo,;
— modele Fg,, Gg, sa zagniezdzone, gdy:

Fgl C Gez.

W kazdym z tych przypadkéw hipoteza zerowa, méwiaca o tym, ze dwa modele

sgq poréwnywalne, jest definiowana jako:
Ho: E°(logf(Y:8])) =E° (logg(:63)).

Hipotezy alternatywne to:
Hy: E’(logf(Y:6])) #E° (logg(Y:63)),
Hy: E°(log f(Y:67)) > E° (logg(Y:63))
lub
Hj: E(log f(Y;07)) <E°(logg(Y;63)).

Symbolem E° oznaczono warto$é oczekiwana zmiennej losowej wyznaczang
wzgledem prawdziwego (nieznanego) rozkladu A.

Poniewaz poréwnywane ze soba wartosci oczekiwane sa nieznane, nalezy
je oszacowal na podstawie préby Y = [Vi,...,Yr|, w ktérej rozktad Y, jest
taki sam co rozktad zmiennej losowej Y. Narzucajac odpowiednie warunki

25

regularno$ci™ na zmienne losowe Y; oraz na funkcje gestosci f i g, mozna

25 Warunki regularnosci zostaty podane w pracy Vuonga (1989).
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pokazaé, Zze zgodnymi estymatorami wartosci oczekiwanych E° (log f(Y;07))

oraz E° (logg(Y;0%)) sa statystyki:

(elT Zlogf (YlwelT)
oraz

(62T Zlogg (Yta’92T>

Parametry éT,T’ é;r zostaly wyznaczone metoda najwigkszej wiarogodnosci

odpowiednio dla ggstosci f lub g (pomimo ze prawdziwy rozktad zadany jest

gestoscia ). Hipoteze Hop mozna wéwczas przedstawié jako:
Y;; 07
Hy: E° (log M) =0.
g(¥;63)
Niech:

Vuong (1989) wykazal, ze statystyka:

1 A% A%
“IR (e 0 )
7T (O Oor

dazy do testowanej wartosci oczekiwanej, czyli zachodzi warunek?®:

1 A¢  AF f(%;67)
lim LR (e 0 ):EO (10 JABZU
It)—m T \PL T g g(¥:;05)

Rozwazmy teraz statystyke c?)% postaci:
A % 2 Ak
r f(Yr;el,T) 1z f(Yt§91,T)
= T Z log——F——| — T Z log ————
L e(nbin) | [TEN e (ebi)

10,1

(4.28)

(4.29)

Vuong (1989) wykazat réwniez, ze statystyka @7 dazy do wariancji @?, gdzie:

g(¥;63) g(¥;63)
Zachodzi ponizsze twierdzenie.
Twierdzenie 12. Jesli spetniona jest hipoteza Hy, to:

— gdy modele F g, oraz Gg, sq niezagnieZdzZone, to rozktad statystyki:

LR=T"'2LR; <é1,T, é2,T) /O

asymptotycznie dqzy do standardowego rozktadu normalnego N(0,1);

26 Oznaczenie plim oznacza zbieznos¢ wedtug prawdopodobieristwa.
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— gdy modele F ¢, oraz Gy, sq zagniezdzone, to rozktad statystyki:
LR =2LRy (91,r, éz,T)

asymptotycznie daqzy do rozktadu %3_ pZ (p — q) stopniami swobody, gdzie
p i q oznaczajq odpowiednio liczbe nieznanych parametrow poréwnywanych

modeli.

Jesli natomiast poréwnujemy ze soba modele Fg,, Gg,, ktére nakladaja si¢
na siebie, wéwczas testowanie hipotezy Hq przebiega dwuetapowo:
— w pierwszym kroku testujemy hipoteze: H : @? = 0 przeciwko hipotezie
K:w?+#0,
— w przypadku odrzucenia hipotezy H, w drugim kroku postgpujemy tak jak

przy poréwnywaniu dwdch modeli niezagniezdzonych.

Statystyka testowa stuzaca testowaniu hipotezy H jest statystyka @7 opisana
rownaniem (4.29). Jej asymptotyczny rozktad to x]% +q Z P+ q stopniami
swobody, gdzie p oraz g oznaczaja odpowiednio liczbg nieznanych parametréw

poréwnywanych modeli.

4.6. Modyfikacja klasycznego testu

Konstruujac przetacznikowy model sterowany ukrytym tadicuchem Markowa,
pojawia si¢ problem wyboru odpowiedniej liczby stanéw. W literaturze finan-
sowej dotyczacej badai zaleznos$ci pomigdzy gietdami papieréw warto$ciowych
najczesciej przyjmuje si¢ model z dwoma rezimami, ktére mozna interpretowac
jako stan dobrej i zlej koniunktury na rynkach finansowych. W przypadku analizy
rynkéw rozwinigtych takie zatozenie wydaje si¢ by¢ naturalne.

Jezeli jednak bedziemy analizowaé strukture powiazan pomiedzy rynkiem
wschodzacym i rynkiem rozwinigtym, to moze si¢ okazaé, ze w modelu powinien
by¢ uwzgledniony dodatkowy stan, ktéry niekoniecznie jest zwiazany z okresami
,-hossy” lub ,bessy”, lecz jest zwiazany z okresem, po ktérym rynki osiagaja
swoja dojrzato$¢. Zatem konstruujac model, powinno si¢ zweryfikowaé hipoteze

H, przeciwko hipotezie H,, gdzie:

Hy: Model przetacznikowy sterowany wedlug ukrytego taiicucha Markowa

z (I 4 1) stanami jest poréwnywalny z modelem przetacznikowym z / stanami,

H,: Model przetacznikowy sterowany wedlug ukrytego procesu Markowa

z (I 4 1) stanami jest lepszy niz model przetacznikowy z [ stanami.
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W konstrukcji modelu przetacznikowego pomigdzy dwoma kopulami pojawia
si¢ réwniez problem ich odpowiedniego doboru. Wéwczas nalezy dokonaé
poréwnania modeli, ktére w swojej konstrukcji wykorzystuja rézne kopule.

W badaniach empirycznych pojawia si¢ réwniez konieczno$¢ poréwnania
dwéch modeli sterowanych wedtug ukrytego tancucha Markowa: ze stala macie-
rza przejScia oraz z mechanizmem TVPMS. Ma to kluczowe znaczenie w ana-
lizie czynnikéw w ksztaltowaniu si¢ pozioméw wspdtzaleznosci gietd papierow
warto§ciowych. Zagadnienie to bedzie omawiane w czgSci empirycznej monogra-

fii. Testowaniu podlega wowczas hipoteza Hy przeciwko hipotezie Hy, gdzie:

H,: Model przetacznikowy sterowany wedlug ukrytego taiicucha Markowa
z macierza przejscia P; jest poréwnywalny z modelem przetacznikowym

ze stala macierza przejscia P,

H{: Model przetacznikowy sterowany wedlug ukrytego tanicucha Markowa
z macierza przejscia P, jest lepszy od modelu przetacznikowego z macierza

przejicia P.

Do testowania tych hipotez nie moga by¢ bezposrednio zastosowane testy
Vuonga (1989), gdyz przyjete zalozenia regularnosci, ktére wystepuja w dowo-
dzie rozkladu statystyk testowych, nie sa spetnione w przypadku poréwnywania
dwéch Ukrytych Modeli Markowa.

Autorskie rozumowanie przedstawione w tym rozdziale dotyczy zatem
adaptacji testu Vuonga do poréwnywania dwéch Ukrytych Modeli Markowa.
Adaptacja ta obejmuje korektg warunkéw regularnosci oraz niewielka modyfika-
cje statystyk testowych Vuonga (1989) przedstawionych w twierdzeniu 12.

Niech (R;);c7 bedzie obserwowalnym procesem, w ktérym warunkowy

rozktad w chwili ¢ oznaczymy jako:
h(r, | %;-1:0).
Rozwazamy dwa modele: F; g, oraz G, g,, gdzie :
Fio={f(r|%:-1,61),0, € ® CRF}
oraz

Gl792 = {g(rt “%t—l;ez), 0,0, C Rq},

przy czym nie zaktadamy a priori, ze prawdziwy rozktad h(r, | #,-1;0) nalezy

do jednej z tych rodzin.
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Rozwazmy teraz dwa Ukryte Modele Markowa, zadane odpowiednio ggsto-

Sciami:
f(r. | #:-1;07) oraz g(r, | %,-1;0).

Poniewaz rozklad zmiennej losowej R, zalezy od historii procesu, nie jest spet-
nione zatozenie o niezaleznosci i jednakowym rozktadzie zmiennych losowych
tworzacych dany proces.

W celu wykazania mozliwoS$ci stosowania testu Vuonga (1989) dla poréw-
nania dwéch Ukrytych Modeli Markowa konieczna jest pewna korekta jego wa-
runkéw regularnosci.

Korekta ta obejmuje nastgpujace przypadki:

1. Proces (S;);e.7, warunkujacy realizacje zmiennych R, jest ergodyczny.

2. Dla zmiennych losowych R; spelniony jest wielowymiarowy warunek
Lindeberga (4.24).

3. Dla kazdego 6, € © funkcja f(r; | #;-1;0) jest ciagla i r6zna od zera.
4. Dla pewnego 0, € © zachodzi warunek E [Zthl %&g’*“o‘)} =0.

5. Istnieje takie M > 0, ze dla kazdego ¢ oraz 0,0, € ® zachodzi wspdlne

ograniczenie:

Al(61)| <m.

B(81)| <M, |Bsy(81,62)] <M

gdzie

2 .
Af(el)zzlEt[a 10gf(’t|5?11,01)}7

00,00]

B/ (8,) = E? {8logf(Rz | Z#;-1:,01) dlog f(R; gtl;el)} |

20, 007

Bfg(el,ez) :E? |:alng(Rt ‘ﬂt—l;el) alogg(R, |¢%1_1;62):| .

20, 007

Warunki podano tylko dla funkcji f, dla funkcji g sa analogiczne.
Niech teraz éT,T oraz é;T beda estymatorami nieznanych parametréw 67
oraz @; wyznaczone metoda najwigkszej wiarogodno$ci. Przy tak zdefiniowa-

nych warunkach regularno$ci rozklad tych estymatoréw dazy (wedtug rozktadu)
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do rozktadu normalnego, tj.:

VT [8) - 6] LN (0:3)), (4.30)
VT 63— 03] <L N (0:%), 4.31)
gdzie
=[] (B (A1) me =A%) (B At
oraz:

Al = lim — ZA (67), B/ = lim — ZBfO*

T—o T

Ag:Thg;?t;A,g(e;), Bt = lim — ZBg 03).
Aby uzasadni¢ powyzszy fakt, nalezy zauwazy¢, ze przy zalozeniu ergodyczno-
$ci procesu (S;);c# otrzymujemy asymptotyczng niezalezno§¢ zmiennych loso-
wych. Jesli ponadto spelniony jest warunek Lindeberga, to zachodzi centralne
twierdzenie graniczne (twierdzenie 10). Jesli ponadto uwzglednimy, ze zachodzi
wspdlne oszacowanie na wyrazenia zdefiniowane w punkcie 3, dowdd faktow
oznaczonych réwnaniem (4.30) oraz (4.31) jest analogiczny do rozumowania
przedstawionego w pracach White (1982) oraz Vuonga (1989).

Poréwnujac dwa modele przetacznikowe, konieczne staje si¢ postawienie
odpowiedniej hipotezy zerowej. W tym celu naturalna jest weryfikacja faktu, ze

dla kazdej chwili ¢ zachodzi réwnos¢:
E° (log f (R, | #;—1;0%)) =E° (logg (R, | %,_163)). (4.32)

Poniewaz w tym wypadku skonstruowanie statystyki testowej jest raczej niemoz-
liwe, hipoteza zerowa zostanie przedstawiona w nieco innej postaci. Niech M|

oraz M, oznaczaja sumy:

1 L 1 &
MI,T:?Zml,ta M2,T:T2m2,ta
=1 =1

gdzie 0 .
my, =E; (logf (R, | #:-167)),

my; = E? (logg (R; | %#,-1:05)).
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Hipotezg zerowa, zaktadajaca ze dwa modele sa ze soba poréwnywalne, mozna

wowczas przedstawié jako:

H() : lim [MI,T *ng] = O, (433)

T—roo
przeciwko jednej z hipotez alternatywnych:

H1 : lim [MI,T _MZ,T] 75 0,
T—oo

H2 : lim [M]_T —sz] < 0,
T—yo0 ’

Hj;: lim [MI.T —MZHT] > 0.
T—yo0 ’ ’

Jako statystyke testujaca taka hipotezg¢ zerowa mozna przyja¢ wyrazenie, ktére

oszacuje réznicg M| r — M, 7. Rozwazmy zatem statystyke postaci:

Ao A T f(R|R1:6,
%LRT (91.,7»92=T> - % t—zilogg ER: @:119;3

, (4.34)

w ktérej parametry é}kT oraz é;T zostalty wyznaczone metoda najwigkszej
wiarogodnosci z proby.

W nastepnych krokach nalezy:

Krok I: wykaza¢, ze:

. 1 Ak Ak

T—o0

W powyzszym wzorze oznaczenie plim oznacza zbiezno$¢ wedtug praw-

dopodobiefistwa.

Krok II: przy zatozeniu, ze spetniona jest hipoteza Hg, podaé asymptotyczny
rozklad statystyki %LRT <9?T, é;T)

Najpierw zostanie wykazany krok 1. Zdefiniujmy dwie zmienne losowe, ktérych

realizacje sa wartosciami funkcji wiarogodnosci dla parametréw 07 oraz 05:
T T
Zlogf(Rt | %#;—1,07) oraz Zlogg(R, | #;-1,05).
=1 =1

Oznaczmy:

™=

mig,

1 T
M= T ZE? (logf (R | #:-1:07)) =
Py

N
Il
—

1=
3

T
) E/ (logg (R, | :-1:63)) =

t=1

My =

SI— N -

N
Il
_

1
T
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Wowczas:

f(Rz\.@,_l;ef) _l T
g(R | #,_1:05)| T Z (my;—myy).

1 T
Myr—Myr = T ZE? [log
t=1 t=1
Poniewaz parametry @] oraz 05 sa nieznane, zastgpujemy je estymatorami

éiT oraz é;T uzyskanymi z metody najwigkszej wiarogodnosci wykonanej dla

realizacji proby o dlugosci 7. Niech teraz zmienne losowe Y; oraz Y,* oznaczaja:

f(R1%1:607)
g (R |2 1:0;;)

f(Rt \ggtfl;eﬂf)
g(Rt |'%t71;9;) .

Y, =log oraz Y =log

Zauwazamy, z7e:

EY () = mis —mo.

Ponadto z wtasnosci (4.30) oraz (4.31) wynika, ze:

plim8, ; = 0] (4.36)
T—o0

oraz
plim@, ; = 65. (4.37)
T—roo

Rozwazajac sumy zmiennych losowych:

1 1 &,

?[;Y, oraz ?;Y, )
mozna zauwazyé, ze obie daza do tej samej granicy. Zatem stosujac teze
twierdzenia 11 zastosowanego dla zmiennych Y;*, uzyskujemy wniosek, ze ich
suma dazy do tej samej granicy co wyrazenie: (M- —M>r). W ten sposéb
zostat uzasadniony krok I.

Kolejnym krokiem jest wyznaczenie rozktadu postulowanej statystyki testo-
wej. Podobnie jak w przypadku rozumowania Vuonga (1989) rozwazone zostana
trzy przypadki: (i) modele sa roztaczne, (ii) modele naktadaja si¢ na siebie, (iii)
modele sa zagniezdzone. Na poczatek rozwazony zostanie przypadek (i). Za-
uwazamy, ze dla zmiennej losowej Y,* warto§¢ oczekiwana oraz jej wariancja
wynosza odpowiednio:

E? (Y))=mi; —my; =m; oraz Gtz = E?(Yt* —mt)z.

Jesli dla zmiennych losowych Y,* zastosujemy teze twierdzenia 11, to

otrzymamy natychmiastowy wniosek, ze:

VT (V= M) -5 N(0,62), (4.38)
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gdzie:
- ¥ =LY
- M =lim7_e (M7 — M 1),
- 62 =limy_e 1 Y, OF.
W praktyce wariancja 67 jest jednak nieznana. Wykonujac stosowne obli-

czenia, zauwazamy, Ze:
1

I 5 1§ 2 a LR
7 L0 =7 LB )t =g REG) - g Yo
t= t= = =
Zaktadajac, ze hipoteza Hy jest spetniona, bez straty ogélnosci, mozna przyjaé,
ze m; = 0. Wéwczas: 67 = E,(Y;*?). Z réwnosci (4.36) oraz (4.37) otrzymujemy

wniosek, ze:
1 i 2 1 i 2
=YY" oraz =) Y/
r t=1 T t=1
posiadaja te same asymptotyczne wlasnosci.
Z tezy twierdzenia 11 zastosowanego dla zmiennych Y,*> wynika, ze:
1& o 1Y 2)
plim| =) V"“——Y E (Y =0.
T—s00 T [:ZI t T t:Z] t ( t

Zestawiajac razem wszystkie elementy prowadzonej dyskusji i korzystajac ze

stwierdzenia (4.38) wnioskujemy, iz rozktad statystyki testowej LR postaci:

LR=T""LR; (él,T, 627 /o, (4.39)
gdzie
1 T
or ==Y v, (4.40)
T t=1

asymptotycznie dazy do rozktadu normalnego N(0,1).

Dyskusja dotyczaca przypadku (ii) oraz (iii) jest powtdrzeniem rozumowania
przedstawionego w pracy Vuonga (1989), ktére przy wprowadzonej korekcie
warunkéw regularnosci mozna bezposrednio uogélni¢ na modele przetacznikowe.
Jedynie rozwazajac przypadek (ii), w ktérym nalezy wykonaé test hipotezy:
H : 6> = 0, przeciwko hipotezie K : 6% # 0, jako statystyke testujaca taka
hipotezg nalezy przyja¢ zmienng losowa: @r zdefiniowana wzorem (4.40).
Przy zalozonych warunkach regularnos$ci, prowadzac rozumowanie przedstawione
w pracy Vuonga (1989), uzyskujemy jej asymptotyczny rozktad postaci xj,p
z (q+ p) stopniami swobody, gdzie p i g oznaczaja odpowiednio liczbe

nieznanych parametréw poréwnywanych modeli.
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Podsumowanie

Reasumujac, w podrozdziale tym autorka wykazala, ze test Vuonga (1989),
dla ktérego rozktad statystyki testowej jest konstruowany przy narzuconych do
tego celu zatozeniach i warunkach regularnoSci, moze by¢ réwniez stosowany
w przypadku poréwnywania dwéch Ukrytych Modeli Markowa. W tym celu
zostala zmieniona koncepcja hipotezy zerowej, ktéra definiuje nam, kiedy dwa
modele sa porownywalne. Zdefiniowano nowe warunki regularnosci oraz doko-

nano niewielkiej modyfikacji istniejacych statystyk testu Vuonga.



Czesc 11

Badanie empiryczne






5. Weryfikacja struktury powiazan

wybranych gield papieré6w wartosciowych

Jak zauwaza Rybinski (2007) w swojej monografii, wzrost migdzynarodowe;j
wymiany towaréw i ustug, ktéry miat poczatek w latach siedemdziesiatych ubie-
gtego wieku skutkuje zwigkszeniem przeplywow kapitatowych. Ich wzrost oraz
rozwdj technologii informatycznych i komunikacyjnych spowodowat, ze inwe-
storzy zaczgli realizowac inwestycje portfelowe na rynkach migdzynarodowych,
co w oczywisty sposéb przeklada si¢ na wzrost sily powiazai pomigdzy giet-
dami. Skutkiem istniejacej globalizacji jest spostrzezenie, iz kryzysy finansowe
przestaly mie¢ swoj lokalny charakter. Nastroje panujace na gieldach papieréw
wartosciowych przenosza si¢ bowiem na inne rynki. Zatem z punktu widzenia
migdzynarodowej dywersyfikacji portfela przydatna jest wiedza na temat powia-
zafi rynkéw finansowych.

W tej czesSci monografii przedstawione zostana wyniki badai empirycznych
dotyczace analizy powiazan pomigdzy gieldami papieréw wartoSciowych. Na
poczatek przeprowadzona bedzie taksonomia analizowanych gietd. Stosujac
wybrane metody analizy skupiefi, dokonano grupowania indekséw gietdowych,
tworzac grupy gietd podobnych do siebie pod wzgledem powiazan z innymi
gietdami. Kolejna czg$¢ badan przedstawiona w tym rozdziale dotyczy¢ bedzie
analizy wspétzaleznosci GPW w Warszawie i gield pochodzacymi z Europy
Zachodniej, USA oraz Rosji. Badany bedzie réwniez efekt zarazania (contagion)
GPW w Warszawie na skutek negatywnego impulsu powstatego na innej gietdzie.
Wyniki empiryczne przedstawione w tym rozdziale wykaza réwniez, ze po roku
2006 nastapita zmiana w strukturze powiazan pomigdzy GPW w Warszawie oraz

rynkami Europy Zachodniej i USA.
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Przed przystapieniem do opisu badan empirycznych wprowadzone zostang

oznaczenia oraz pojecia, ktére beda si¢ pojawiaty w dalszej czesci rozprawy:

— Zaktadajac, ze wyznacznikiem nastrojéw panujacych na gieldzie jest jej
indeks gietdowy, w badaniach empirycznych bgda analizowane szeregi
czasowe utworzone ze stop zwrotu gtéwnych indekséw gietdowych.

— Jako wspolzaleznos¢ gield bedziemy rozumieé korelacje pomigdzy szere-
gami czasowymi utworzonych ze stép zwrotu indekséw gietdowych.

— W pracy bgda stosowane zamiennie okreSlenia:

a) struktura powiazan pomiedzy gietdami,

b) struktura powigzah pomigdzy szeregami czasowymi utworzonych ze

stép zwrotu indekséw gietdowych,
c¢) struktura powiagzan pomigdzy stopami zwrotu,

d) okreslenie: gietda i rynek.

— Strukture powiazan pomiedzy gieldami bedziemy rozumie¢ jako wielo-
wymiarowy rozklad szeregu czasowego utworzonego ze stop zwrotu indek-
sow gieldowych.

— Termin ,,powiazanie pomiedzy gieldami” (rynkami finansowymi) be-
dziemy rozumie¢ dwojako: albo jako strukture¢ powiazan pomiedzy giel-
dami albo jako wspotzaleznosé gield.

— Miara poziomu wspélzaleznoSci gield lub sily powiazan pomiedzy giel-
dami w chwili # bedzie warunkowy wspétczynnik korelacji liniowej Pear-
sona lub warunkowy wspétczynnik korelacji Spearmana wyznaczony dla

szeregdéw czasowych utworzonych ze stop zwrotu indekséw gietdowych.

5.1. Grupowanie indeksow gieldowych

Z punktu widzenia migdzynarodowej dywersyfikacji portfela, przydatna staje
si¢ klasyfikacja gietd na $§wiecie. Jedna z mozliwosci przeprowadzenia takiej
klasyfikacji jest analiza skupien (cluster analysis). Jest to metoda dokonujaca
grupowania elementéw we wzglednie jednorodne klasy. Podstawa stosowania
tej metody jest zdefiniowane podobiefistwo pomigdzy elementami, wyrazone
za pomocg funkcji podobienstwa. Na przyktad Mantegna (1999) oraz Bonanno

i in. (2001) grupujac akcje na gieldzie amerykariskiej, jako miarg¢ podobiefistwa
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przyjeli wspétczynnik korelacji Pearsona pomigdzy stopami zwrotéw tych akcji.
Otranto (2004) zdefiniowatl miarg podobienistwa dla proceséw typu GARCH, na
podstawie ktérej Caiado i Crato (2007) pogrupowali 27 indekséw gietdowych
notowanych w okresie 1966-2006. Czas ten zostal podzielony na dwa podokresy:
przed i po ataku terrorystycznym z 11 wrzesnia 2001 roku. Okazalo sig,
ze grupowanie rynkéw znaczaco rézni si¢ w czasie. Grupowaniem indeksow
Swiatowych zajmowali si¢ rowniez Bastos i Caiado (2009). Autorzy takze
podzielili probg na rézne podokresy i wykazali, ze dla kazdego podokresu rynki
grupuja si¢ gtéwnie wedlug ich wielkoSci oraz poziomu rozwinigcia. Ponadto
zauwazyli réwniez, Ze grupowanie nie jest state w czasie.

Analiza skupien kilkudziesigciu indeksow gietdowych byta przeprowadzona
w pracy Czapkiewicz i Basiura (2010). Biorac pod uwage dzienne stopy zwrotu
z okresu 2002-2008, tworzac miar¢ podobienstwa z wykorzystaniem w tym celu
wsp6tczynnik korelacji uzyskany z modelu Copula-GARCH, wyodrgbniono wow-
czas pig¢ gléwnych klas rynkéw: rynki z Europy Wschodniej, rynki z Europy
Zachodniej, rynki z Ameryki Pétnocnej i Potudniowej, rynki azjatyckie oraz
grupe rynkéw stabo powiazanych z pozostatymi. W kolejnej pracy Czapkiewicz
i Basiura (2014) dokonano grupowania indekséw gietdowych w podokresach, na
ktore zostal podzielony okres 2002-2012. Podokresy te reprezentowaly hosse
i bess¢ panujaca na GPW w Warszawie.

Jednym z wnioskéw z przeprowadzonego badania jest fakt, ze w okresie
bessy rynki sa do siebie bardziej podobne niz w okresie hossy. Skutkuje
to mniejsza liczba uzyskanych grup w procesie klasteryzacji. Podobny efekt
zostal uzyskany w pracy Czapkiewicz i Majdosz (2014), w ktérej doktadny
efekt zmian w grupowaniach rynkéw zostal uzyskany na podstawie miary
podobienstwa konstruowanej w oparciu o warunkowy wspétczynnik Spearmana
uzyskany z przetacznikowego modelu Copula-GARCH, ktérego przetaczenie
byto sterowane wedtug ukrytego tancucha Markowa.

W badaniu empirycznym, ktérego wyniki zaprezentowano w tej pracy,
rozwazono okres przed Swiatowym kryzysem finansowym (2007-2009), okres
kryzysu i okres po kryzysie. Analizujac uzyskane wyniki réwniez uzyskano
whniosek, ze rynki dziela si¢ na pig¢ gtéwnych klas: rynki z Europy Wschodniej,
rynki z Europy Zachodniej, rynki z Ameryki Péinocnej i Poludniowej, rynki
azjatyckie oraz rynki stabo powiazane z pozostalymi. Zmiany w grupowaniu

odbywaja si¢ tylko w obrebie tych gléwnych klas.
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Dane i ich specyfikacja

Do analizy wzigto dane zawierajace dzienny kurs zamknigcia wybranych
indekséw gietdowych z okresu od stycznia 2006 do grudnia 2016%’. Przyczyna,
dla ktérej rok 2006 byt wybrany jako poczatek okresu badania, bedzie wyjasniona
w podrozdziale 5.4. Zestawienie krajow oraz skréty indeksow, ktére reprezentuja

ich gielde papieréw wartoSciowych, przedstawia tablica (5.1).

Tabela 5.1. Kraje oraz skréty gtdwnego indeksu reprezentujacego
gielde papieréw wartoSciowych w danym kraju

Kraj Indeks Kraj Indeks
Argentyna MRV Kanada TSX
Szwecja OMXs Malezja KLCI
Grecja ATH Meksyk IPC
Brazylia BVP Niemcy DAX
Chile IPSA Norwegia OSEA
Chiny SHC Polska WIG
Czechy PX Rosja RTS
Filipiny PSEI Singapur STI
Finlandia HEX Stany Zjednoczone S&P500
Francja CAC Korea Potudniowa KOSPI
Rumunia BET Szwajcaria SMI
Hiszpania IBEX Tajlandia SET
Holandia AEX Tajwan TWSE
Hongkong HSI Turcja XU100
Indie SNX Wegry BUX
Indonezja JCI Wielka Brytania FTSE
Japonia NKX Wtochy FMIB
Stowacja SAX Butgaria SOFIX

Zrédto: opracowanie wlasne

W badaniu wzigty udziat rynki zaré6wno rozwinigte, jak i rozwijajace sig,
pochodzace z Ameryki, z Europy oraz z Azji. W celu usunigcia braku danych

zastosowano interpolacj¢ liniowa.

27 Dane pochodza ze strony internetowej www.stoog.pl [5.01.2017].
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Dla kazdego indeksu zdefiniowano dzienna stopg zwrotu jako:

B
—1

r=log——, t=1,...,T, (5.1)

gdzie P, oraz P,_; sa dziennymi cenami zamknigcia odpowiednio w chwili ¢
oraz t — 1. Wszystkie stopy zwrotu zostaly skorygowane o zmiany kursu dolara
amerykanskiego.

Do modelowania stdp zwrotu prezentowanych indekséw gietdowych roz-
wazono model typu GARCH i jego modyfikacje opisane w podrozdziale 2.4.
Wybér modelu byt podyktowany wynikami przeprowadzonego testowania. Jako
test zastosowano procedure opisana przez Diebold i in. (1998). Szczegdty tego
podejicia przedstawione byly w podrozdziale 2.5. Jesli model jest dobrze wyspe-
cyfikowany, to przeksztalcone przez postulowang dystrybuante rozktadu zmienne
losowe (u nas ¢ z réwnania (2.2)) sa niezalezne, o rozktadzie jednostajnym na
odcinku [0, 1].

Jako test zgodnosSci wybrano test Andersona-Darlinga. W celu wykazania
niezaleznosci zmiennych losowych Z, = F(¢,), gdzie F jest postulowang dystry-

buantg rozktadu, testowano brak autokorelacji dla zmiennych
Z(k)=(Z,—Z)*, k=1,2,3,4.

Wyniki dla procedury testujacej wyboér modelu AR(1) - GARCH(I,1)
z warunkowym rozktadem sko$nym t-Studenta zawiera tablica 5.2. Analizujac
uzyskane wyniki, zauwazamy, ze w wigkszosci przypadkéw model okazat si¢
bardzo dobrze wyspecyfikowany.

Jesli pod uwage weZzmiemy niezaleznos$¢ zmiennych Z;(k), to prawie wszyst-
kie p(k) (oznaczajace p-value dla kolejnej wartoSci k) przyjmuja warto$ci wigk-
sze od zatozonego poziomu istotnosci @ = 0,05. Wyjatek stanowi SHC (indeks
Chin), HSI (indeks Hongkongu), TWSE (indeks Tajwanu) oraz SOFIX (indeks
Butgarii). Indeksy te byly analizowane oddzielnie.

Warto$ci p otrzymane w wyniku przeprowadzenia testu zgodnos$ci z rozkta-
dem jednostajnym wskazuja, ze na poziomie istotnosci & = 0,05 nie ma pod-
staw do odrzucenia zaktadanej hipotezy zerowej dla prawie wszystkich rozwaza-
nych indeksow, z wyjatkiem SPX (indeks USA). Jednak, na poziomie istotnosci
a = 0,01, réwniez dla tego indeksu nie mamy podstaw do odrzucenia hipotezy

zerowej zakladajacej istnienie rozktadu jednostajnego.
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Tabela 5.2. Wyniki procedury testowania specyfikacji modelu
AR(1) — GARCH (1, 1) z warunkowym rozktadem sko$nym t-Studenta

Indeks p1) p(2) p(3) p4) p
MRV 0,280 0,213 0,386 0,084 0,645
BVP 0,812 0,797 0,954 0,817 0,384
SPX 0,209 0,299 0,023 0,110 0,011
IPC 0,257 0,612 0,797 0,520 0,546
TSX 0,114 0,417 0,490 0,398 0,457
IPSA 0,570 0,623 0,704 0,683 0,343

JCI 0,075 0,425 0,218 0,703 0,524
HSI 0,510 0,045 0,527 0,034 0,162

KLCI 0,490 0,181 0,652 0,234 0,465
KOSPI 0,505 0,560 0,059 0,402 0,335

NKX 0,356 0,595 0,390 0,519 0,328
PSEI 0,327 0,504 0,541 0,896 0,463
SET 0,026 0,266 0,207 0,757 0,301
SHC 0,005 0,263 0,010 0,675 0,271
SNX 0,619 0,704 0,510 0,604 0,179
STI 0,166 0,442 0,499 0,294 0,675
TWSE 0,047 0,007 0,221 0,010 0,181
AEX 0,991 0,506 0,974 0,538 0,720
ATH 0,648 0,320 0,871 0,850 0,051
BET 0,107 0,524 0,770 0,388 0,861
BUX 0,821 0,898 0,787 0,907 0,689
DAX 0,996 0,243 0,928 0,069 0,091
CAC 0,980 0,613 0,687 0,379 0,086
FMIB 0,659 0,920 0,736 0,952 0,056
FIM 0,173 0,766 0,429 0,511 0,119
HEX 0,714 0,380 0,769 0,569 0,769
IBEX 0,851 0,653 0,812 0,621 0,084
RTS 0,681 0,702 0,639 0,395 0,163

OMXs 0,499 0,505 0,354 0,685 0,430
OSEA 0,404 0,927 0,491 0,909 0,395

PX 0,558 0,807 0,857 0,651 0,688
SAX 0,414 0,005 0,638 0,071 0,522
SMI 0,215 0,328 0,030 0,247 0,149

SOFIX 0,004 0,023 0,001 0,090 0,349
WIG 0,998 0,445 0,977 0,640 0,839

XU100 0,828 0,636 0,679 0,770 0,297

p(k) — warto$ci p-value dla statystyki testujacej hipotezg zerowa o braku autokorelacji
odpowiednich momentéw rzgdu k; p — warto$¢ p-value dla testu Kotmogorowa-Smirnowa
dotyczacym zgodnosci z rozktadem jednostajnym na przedziale [0, 1]

Zrédto: opracowanie wtasne
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Do modelowania samej struktury powigzan pomigdzy dziennymi stopami
zwrotu analizowanych indekséw gietdowych wybrano model przetacznikowy
Copula-GARCH. W konstrukcji modelu z dwoma rezimami braty udziat rézne
kopule®®. Wybér modelu zostat potwierdzony przeprowadzona procedura testo-
wania opisang w podrozdziale 3.5 i zaadaptowana dla potrzeb testowania modelu
dynamicznego.

Rozwazmy kopulg C. Zdefiniujmy dystrybuante warunkowa postaci:

Cu(v)=C(V <v|U =u) = aauC(u,v).

Wéwezas C,(v) ma rozktad jednostajny na odcinku [0,1]. Jesli powyzsze

rozumowanie zastosujemy do kopuli warunkowej zadanej rownaniem:

2
C(ug,vy | %1-1) = Z{P(S, =i| % 1) Ci(u,v| %), (5.2)
i=
zatem wystarczy zweryfikowaé, czy pochodna czastkowa tej funkcji ma rozktad
jednostajny na odcinku [0,1]. W réwnaniu (5.2) C; oraz C, oznaczaja kopule
biorace udzial w konstrukcji modelu przetacznikowego. Natomiast S; oznacza
taficuch Markowa o dwdch stanach.

Najlepsze wyniki uzyskano dla modelu przetacznikowego pomigdzy kopula
Joe-Claytona i t-Studenta oraz pomigdzy dwiema kopulami t-Studenta®®. Ponie-
waz parametr kopuli t-Studenta, podobnie jak kopuli Gaussa, ma interesujaca nas
interpretacje, w dalszej czeSci opracowania bedzie rozwazany przetacznikowy
model Copula-GARCH, w ktérym przetaczenie wystepuje pomigdzy kopulami t-
Studenta. Nalezy jednak nadmienié, ze w przypadku, gdy liczba stopni swobody
dla tej kopuli byta stosunkowo duza, wowczas zostata uzyta kopula Gaussa.

Metoda grupowania

Prezentowane w tym rozdziale analizy sa przeprowadzone na podstawie in-
formacji o dziennych stopach zwrotu w latach 2006-2016. Jako miar¢ podobien-
stwa miedzy dwoma rynkami zostat przyjety warunkowy wspétczynnik korela-
cji Spearmana uzyskany z modelu Copula-GARCH, ktéry zostal zastosowany
do opisu struktury powiazain pomigdzy rozwazanymi finansowymi szeregami

czasowymi.

28 W badaniu rozwazono kopule wystepujace w pakiecie ,,VineCopula” w programie R.
29 Ze wzgledu na duza liczbe analizowanych par nie podano wynikéw testu. Sa one podane, gdy
w badaniu analizowano tylko kilka par rynkéw.
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Niech p{j oraz péj oznaczaja wspodtczynniki korelacji Spearmana migdzy
i-tym oraz j-tym indeksem odpowiednio w pierwszym i drugim stanie. Wsp6t-
czynnik korelacji Spearmana, pod warunkiem poznania calej historii procesu,

oznaczonej jako Z7, przyjmuje postac:

P =pi'P (S =1|%r)+p;P(Si=2|Rr), (5-3)

gdzie P(S; =1 |Z#r) oraz P (S, =2 | Z#r) oznaczaja odpowiednio prawdopodo-
biefistwo przebywania w pierwszym i drugim stanie, pod warunkiem Z7.
Przyjmujac jako p,ij warto$¢ jego estymatora, macierz odlegloSci pomigdzy

i-tym oraz j-tym szeregiem czasowym, w chwili ¢, definiujemy jako:
D, = [cgj}u

gdzie
d =1-p/.

W celu zilustrowania zmian grupowania rynkéw, analizg skupien przeprowadzono

w K podokresach. Jako macierz odlegtosci dla kazdego okresu k, (k=1,...,,K)
przyjeto:

D= 4],
gdzie
dllcj —1_ ﬁlij
oraz
6 =LY 50, (54)
n =

przy czym n; oznacza liczbg obserwacji w danym podokresie, natomiast

t,-pierwszy element nalezacy do k-tego podokresu.

Przy tak zdefiniowanej mierze podobienistwa skonstruowano macierz odle-
gtosci, a nastepnie klasteryzacje indekséw gieldowych wykonano metoda Warda
(1963). W przeprowadzonym badaniu podokresy zostaly wyznaczone na pod-
stawie notowan indeksu SPX (S&P 500), ktéry jest wskaznikiem nastrojow na
gieldzie amerykanskiej. Rysunek 5.1 przedstawia kurs zamknigcia indeksu SPX
w okresie 2006-2016.
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Rysunek 5.1. Wartosci indeksu SPX w okresie 20062016
Zrédto: opracowanie wtasne
Bazujac na analizie wykresu przedstawionego na rysunku 5.1, wydzielono
cztery podokresy: (i) okres przed §wiatowym kryzysem finansowym: styczen
2006 — lipiec 2007, (ii) okres kryzysu: lipiec 2007 — marzec 2009, (iii) okres
wychodzenia z kryzysu: marzec 2009 — grudzien 2011, (iv) lata 2012-2016. Dla

poréwnania przeprowadzono roéwniez analiz¢ dla calego badanego okresu.

Wyniki grupowania

W wyniku przeprowadzonych analiz otrzymano gtéwne klasy, ktérych
elementami sg indeksy gietdowe z krajow lezacych blisko siebie pod wzgledem
potozenia geograficznego. Zatem interesujacy wydaje si¢ podzial wewnatrz
tych klas.

Rysunek 5.2 przedstawia dendrogram oraz mapg¢ skalowania wielowymia-
rowego dla okresu przed kryzysem finansowym. Zauwazamy, ze gtéwne klasy
stanowig indeksy gietdowe reprezentujace Ameryke, Europg Zachodnia, Europe
Wschodnig oraz Azje. Zr6znicowanie nastapito dopiero wewnatrz kazdej klasy.

Jesli dokonamy odcigcia dendrogramu®

na wysokosci A = 1,0, to otrzymamy
13 grup, z ktérych az 7 jest jednoelementowych. W tym okresie jednoelemen-
towe grupy tworza: indeks gietdowy Indii, Tajlandii, Chin, a w Europie: indeks

gietdowy Rumunii, Bulgarii oraz Stowac;ji.

30 Uzasadnieniem wyboru odciecia jest spos6b konstrukcji miary odlegtosci, ktéra bazuje na
warunkowym wspétczynniku korelacji Spearmana.
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Rysunek 5.2. Dendrogram oraz mapa skalowania wielowymiarowego konstruowane
dla szeregéow stép zwrotu giéwnych indeksow gietdowych na Swiecie w okresie przed
kryzysem 20062007

Zrédlo: opracowanie wlasne

Pozostate grupy stanowia indeksy gietdowe reprezentujace:

— rynki Ameryki Pétnocnej i Potudniowej: Argentyny i Kanady, Meksyku
i Brazylii, USA oraz Chile,

— rozwinigte rynki Europy Zachodniej, z ktérych utworzyly si¢ dwie pod-
grupy; pierwsza stanowia rynek Holandii, Francji, Niemiec, Wtoch i Hisz-
panii, natomiast druga — rynek Wielkiej Brytanii, Finlandii i Szwecji,

— rynki Europy Zachodniej: Grecji i Norwegii,

— rynki Europy Wschodniej: Wegier, Polski, Czech, Rosji, Turcji; przy czym
pierwsze trzy rynki tworza bardzo zintegrowana catos¢,

— rynki azjatycke: Indonezji i Malezji, Hongkongu i Singapuru, Korei
Potudniowej i Tajwanu,

— rynki Azji Wschodniej: Japonii i Filipin.

Podobne wnioski uzyskujemy analizujac mape skalowania wielowymiarowego.
Nastepny badany podokres to lata kryzysu Swiatowego. W badaniu jako po-
czatek kryzysu przyjeto lipiec 2007 roku, kiedy indeks USA zanotowal swoje
szczyty (rysunek 5.1). Dendrogram oraz mape skalowania wielowymiarowego
dla danych z tego okresu przedstawia rysunek 5.3. W grupowaniu szeregéw stop
zwrotu indekséw gietdowych reprezentujacych rynki na §wiecie zauwazamy po-
dobny podziat na gtéwne klasy, co poprzednio. Jednak w poréwnaniu z poprzed-

nim podokresem wystepuje silniejsza integracja rynkow. Efekt ten jest widoczny
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zwlaszcza w klasie rynkéw Ameryki Péinocnej i Potudniowej oraz w klasie ryn-

kéw Europy Zachodniej. W tych klasach wigzania pomigdzy grupami nastgpuja

na nizszych poziomach wysokosSci dendrogramu niz w okresie przed kryzysem.

Jesli jednak dokonamy odcigcia dendrogramu na wysokosci 7 = 1,0, to otrzy-

mamy 10 klas, z ktérych tylko 4 sg jednoelementowe.
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Rysunek 5.3. Dendrogram oraz mapa skalowania wielowymiarowego konstruowane dla
szeregdw stop zwrotu gtéwnych indekséw gietdowych na §wiecie
w okresie kryzysu lipiec 2007 — marzec 2009

Zrédto: opracowanie wtasne

Do rynkéw izolowanych nalezy rynek Tajlandii oraz rynek Chin, a w Euro-

pie: rynek Bulgarii oraz rynek Stowacji. Ponadto zostaty utworzone nastgpujace

grupy rynkéw:

— rynki Ameryki Pétnocnej i Potudniowej nadal tworza jedna grupe,

— rynki Europy Zachodniej sg silniej ze soba zwigzane niz w okresie przed

kryzysem, ale nadal sa skupione w dwdéch tych samych podgrupach co

poprzednio: pierwsza podgrupa obejmuje rynki Holandii, Francji, Niemiec,

Wioch i1 Hiszpanii, druga — rynki Wielkiej Brytanii, Finlandii, Szwecji

i Norwegii,

— rynki Turcji, Grecji, Norwegii i Szwajcarii,

— rynki Europy Wschodniej: Polski, Wegier, Czech oraz Rosji,

— rynki Azji: Indonezji i Malezji, Hongkongu i Singapuru, Korei Potudniowe;

i Tajwanu oraz Indii,

— rynki Japonii i Filipin.
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Kolejny etap badania to lata 2009-2011, ktdry jest czasem wychodzenia z kryzysu.

Wyniki grupowania dla tego przedziatu czasowego prezentuje rysunek 5.4. Jesli

teraz dokonamy odcigcia dendrogramu na wysokosci 2 = 1,0, to otrzymamy juz

12 grup, z ktdrych 6 jest jednoelementowa. Grupy rynkéw izolowanych tworza te

same rynki co w okresie przed kryzysem, czyli w Azji: rynek Tajlandii, Chin, Indii,

natomiast w Europie: rynek Stowacji, Rumunii oraz Bulgarii.
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Rysunek 5.4. Dendrogram oraz mapa skalowania wielowymiarowego konstruowane dla
szeregow stop zwrotu gtéwnych indekséw gietdowych na §wiecie w okresie wychodzenia

z kryzysu 2009-2011
Zrédto: opracowanie whasne

Pozostate rynki utworzyty sze$¢ grup:
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grupa rynkéw amerykarnskich, wsréd ktérych nastapito ostabienie wzajem-
nych powiazan; zauwazamy stabo zwiazane ze sobg dwie podgrupy utwo-
rzone przez rynek USA i Argentyny oraz rynek Brazylii, Meksyku, Kanady
i Chile,

rynek Grecji i rynek Szwajcarii,

grupa rynkéw Europy Wschodniej, ktére potaczyly sig¢ w taki sam spo-
s6b, jak w okresie przed kryzysem; teraz réwniez w tej grupie zostaly
utworzone dwie podgrupy rynkéw; pierwsza tworza rynek Wegier, Polski
i Czech; natomiast druga — rynek Rosji i rynek Turcji,

grupa nadal silnie ze soba powiazanych rynkéw Europy Zachodniej
tworzacych te same podgrupy, co poprzednio; do pierwszej nalezy rynek
Holandii, Francji, Niemciec, Wtoch i Hiszpanii, do drugiej rynek Wielkie;j
Brytanii, Finlandii, Szwecji; do tej ostatniej podgrupy dotaczyt teraz rynek
Norwegii,



— grupa rynkéw azjatyckich, w ktérej utworzyty si¢ podobne podgrupy, jak
w okresie przed kryzysem: rynek Indonezji i Malezji, rynek Hongkongu
i Singapur, oraz rynek Korei Poludniowej i Tajwanu,
— rynek Japonii i rynek Filipin.
Ostatni badany podokres to lata 2012-2016, w ktérych obserwujemy wzrost
warto$ci notowan indeksu SPX. Jest to czas wzglednego spokoju na rynku USA,
pomimo ze w ostatnich dwdch latach pojawily si¢ na nim pewne turbulencje.

Wyniki grupowania przedstawia rysunek 5.5.

2012-2016

Rysunek 5.5. Dendrogram konstruowany dla szeregéw stop zwrotu gléwnych indekséw
gietdowych na §wiecie w okresie 2012-2016
Zrédto: opracowanie whasne

Zauwazamy, ze rynki nie wykazuja juz tak silnego zintegrowania, jak
w czasie kryzysu i okresach do niego przylegajacych. Jesli bowiem dokonamy
odcigcia dendrogramu na wysokosci &= 1,0, to otrzymamy az 15 grup, z ktérych
10 stanowia rynki izolowane, ktére tym razem pochodza z Argentyny, Szwajcarii,
Tajlandii, Chin, Japonii, Stowacji, Rumunii, Butgarii, Grecji i Turcji. Utworzone
pie¢ grup stanowia:

— rynki Ameryki, ktére tworza dwie podgrupy wedlug ich potozenia geogra-
ficznego; do pierwszej grupy nalezy rynek Brazylii, Chile i USA, natomiast
do drugiej rynek Kanady i rynek Meksyku,

— rynki Europy Zachodniej, ktére teraz utworzyty trzy podgrupy: (a) rynek
Holandii, Francji i Niemiec, (b) rynek Wtoch i rynek Hiszpanii oraz

(c) rynek Wielkiej Brytanii, Finlandii oraz Szwecji,
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— rynki Europy Wschodniej utworzyty swoja grupe, wewnatrz ktérej réwniez
zauwazamy niewielkie zmiany w stosunku do poprzednich analiz; jedna
podgrupe utworzyty rynki Wegier, Polski, Czech; rynek Norwegii i rynek
Rosji potaczyty si¢ ze soba tworzac druga podgrupe,

rynki azjatyckie utworzyly réwniez dwie podgrupy; pierwsza stanowia
rynki Indonezji, Malezji, Filipin, natomiast druga rynki Hongkongu, Korei
Potudniowej i Tajwanu,

— rynek Indii i rynek Singapuru.

Podobne skupiska rynkéw zauwazamy na mapie skalowania wielowymiaro-

wego, ktére przedstawia rysunek 5.6.
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Rysunek 5.6. Mapa skalowania wielowymiarowego konstruowana dla szeregéw stép
zwrotu gtéwnych indekséw gieldowych na §wiecie w okresie 2012-2016

Zrédlo: opracowanie wlasne

Na zakoriczenie analizy skupien przeprowadzono réwniez badanie biorac
pod uwage caty okres 2006-2016. Woéwczas uzyskujemy pewien wglad w prze-
cigtng tendencj¢ do taczenia si¢ rynkéw w grupy i podgrupy. Rysunek (5.7)
przedstawia wigc dendrogram oraz mape¢ skalowania wielowymiarowego utwo-
rzone na podstawie danych z tego okresu. Zauwazamy, ze przecigtnie rynki
grupuja sie¢ wedtug ich potozenia geograficznego. Podobne wyniki uzyskano
w pracy Czapkiewicz, Majdosz (2014) dla danych z okresu 2002-2012. Zauwa-
zamy, ze rynki obu Ameryk utworzyty jeden wspdlny klaster. Grupe rynkéw Eu-
ropy Wschodniej gléwnie stanowia rynek Polski, Wegier 1 Czech. Te trzy rynki
byly zawsze ze soba mocno powiazane, niezaleznie od sytuacji ekonomicznej
na §wiecie. Z rynkami grupy rynkéw Europy Wschodniej przecigtnie wiaze si¢

réwniez rynek Turcji i rynek Rosji.
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Rysunek 5.7. Dendrogram oraz mapa skalowania wielowymiarowego konstruowane dla
szeregow stop zwrotu gléwnych indekséw gietdowych na §wiecie w catym okresie badania

Zrédto: opracowanie wiasne

Natomiast rynki Europy Zachodniej tworza skupiska, ktére w pewnym
sensie ilustruje ich potozenie na mapie. Zauwazamy trzy podgrupy rynkéw. Do
pierwszej naleza rynki: Holandii, Francji i Niemiec, do drugiej: rynek Witoch
i rynek Hiszpanii, natomiast trzecia utworzyly rynki: Wielkiej Brytanii, Finlandii,
Szwecji oraz Norwegii i Szwajcarii. Z kolei rynki azjatyckie polaczyly sig¢
w dwie podgrupy. Do pierwszej naleza rynki: Indonezji, Malezji, Hongkongu,
Singapuru, Korei Potudniowej, Tajwanu oraz Indii, natomiast do drugiej rynek
Japonii i rynek Filipin. W wyniku przeprowadzonej analizy wyodrgbniono rynki,
ktére przecigtnie sa najmniej podobne do pozostatych rynkéw pod wzgledem ich
poziomu wspdtzaleznosci. Sa to rynki: Chin, Tajlandii, Grecji, Rumunii, Stowacji

oraz Butgarii.
Podsumowanie

Na podstawie przeprowadzonej analizy skupiefi mozna wywnioskowac, ze
generalnie rynki grupuja si¢ wedltug ich polozenia geograficznego. Robiac prze-
glad podokres6éw na przestrzeni ostatnich jedenastu lat, zauwazamy, ze mozna
wyodregbni¢ gléwne skupiska rynkéw, ktére sa niezmiennicze na przestrzeni ana-
lizowanych podokreséw. Sa to: I — grupa rynkéw amerykanskich, II — grupa
rynkéw Europy Zachodniej, III — grupa rynkéw Europy Wschodniej, IV — gru-
pa rynkéw Azji oraz rynki izolowane. Wewnatrz kazdego skupiska rynki jednak
tworza pewne grupy i podgrupy, ktére zmieniaja si¢ w zaleznosSci od sytuacji

ogdllnoswiatowe;j.
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Przeprowadzone badanie jest réwniez dowodem na to, ze w okresie kryzysu
rynki sa ze soba silniej powigzane. Efekt ten jest zauwazalny w stosunkowo
mniejszej liczbie grup wyodrebnionych w trakcie wykonywania tej analizy.

Badanie wykazato réwniez istnienie rynkéw, ktére, niezaleznie od sytuacji
panujacej na §wiecie, sa do siebie bardzo podobne pod wzglgdem ich poziomu
wspotzaleznoSci z innymi rynkami. Sa to rynki Europy Zachodniej: Holandii,
Francji i Niemiec, rynki Europy Wschodniej: Polski, Czech 1 Wegier oraz rynki
Azji: Indonezji, Malezji, Hongkonku, Korei i Tajwanu.

Swiadomos¢ istnienia fluktuacji w grupowaniu si¢ gield i umiejetnosé jej
prognozowania niewatpliwie jest pomocna w dywersyfikacji ryzyka inwestycji

na gietdach papieréw wartoSciowych na Swiecie.

5.2. Analiza zmian jednoczesnych

oraz efektow zarazania na wybranych gieldach

W niniejszym podrozdziale zamieszczone zostana wyniki badan empirycz-
nych w zakresie zmian jednoczesnych na wybranych gietdach papieréw warto-
Sciowych. Beda one wyrazone poprzez analiz¢ pozioméw wspotzaleznosci tych
gietd.

Natomiast o zarazaniu (contagion) gietdy bedziemy moéwi¢ wowczas, gdy
w czasie kryzysu pojawiajacego si¢ na innej gieldzie, objawiajacym si¢ silnymi
spadkami wartosci akcji, korelacja pomigdzy stopami zwrotéw indekséw gietdo-
wych tych gield (poziom wspdétzaleznosSci) bedzie istotnie wigksza niz w okresie
spokoju. Literatura podaje3!, ze okres silniejszej wspétzaleznosci rynkéw zwia-
zany jest zazwyczaj z duza zmiennoScia stop zwrotu akcji, ktéra najczesciej
wystepuje, gdy jest silna przecena akcji na gietdzie.

Jedli do opisu struktury powiazan pomigdzy stopami zwrotéw indekséw
gietdowych zastosowany zostanie model Copula-GARCH, to wowczas jako miarg
zmian poziomu wspétzaleznosci gietd wygodnie jest zastosowaé warunkowy
wspotczynnik korelacji Spearmana, ktéry jest wyrazony wzorem 5.3.

W niniejszym opracowaniu to wla$nie warunkowy wspéiczynnik korelacji

Spearmanna bedzie odzwierciedlat istniejacy poziom wspdtzaleznos¢ gietd.

31 Zagadnienia te poruszali miedzy innymi: Longin i Solnik (1995), Longin i Solnik (2001),
Ramchand i Susmel (1998), King i Wadhwani (1990), Chesnay i Jondeau (2001), Ang i Bekaert
(2002), Forbes i Chinn (2004), Knif i in. (2005), Boudt i in. (2012), Bauwens i Otranto (2016).
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Dane i ich specyfikacja

Wyniki dotyczace analizy zmian wspotzaleznosci gietd zostana przedysku-
towane tylko dla relacji gieldy polskiej z innymi gieldami. Pod uwage wzigto
dzienne kursy zamknigcia indekséw gieldowych z okresu styczen 2016 — gru-
dzierh 2016. Analizowano indeks gieldowy z Polski (indeks WIG), z Niemiec
(indeks DAX), z Francji (indeks CAC), z Wielkiej Brytanii (indeks FTSE), ze
Szwecji (indeks OMX), z Rosji (indeks RTS) oraz z USA (indeks S&P500).

Gietda USA jest gietda o najwigkszej kapitalizacji na Swiecie. Niemcy sa
krajem o najsilniejszej gospodarce w Europie. Francuska gospodarka, na réwni
z niemiecka, przez lata réwniez starata si¢ pretendowacé do roli europejskich
lideréw gospodarczych. Z kolei londyfiska gietda papieréw wartoSciowych jest
najwigksza w Europie. Natomiast Gietda Papierow WartoSciowych w Warszawie
reprezentuje rynki Europy Wschodniej i dlugo nalezata do grupy rynkéw
rozwijajacych sig.

Dla poréwnania w badaniu rozwazono réwniez gietde rosyjska, ktéra nalezy
do rynkéw rozwijajacych sig, i gielde szwedzka, ktéra reprezentuje gietdy
z rejonu morza Baltyckiego (OMX Nordic). Rysunek 5.8 przedstawia stopy
zwrotow analizowanych indekséw gieldowych. Zauwazamy, ze szeregi te maja
pewne specyficzne wilasnosSci. Wystgpuje w nich efekt heteroskedastycznosci,
tj. wystepuja tu skupiska o bardzo wysokiej lub bardzo niskiej zmienno-
Sci. Szeregi te cechuje réwniez asymetria rozktadu, duza kurtoza oraz istnienie
tzw. grubych ogonéw.

O istnieniu asymetrii oraz duzej kurtozie Swiadcza réwniez statystyki opi-
sowe stop zwrotu, ktére zostaty zaprezentowane w tabeli 5.3. Dla wszystkich
analizowanych przypadkéw mediana jest znacznie wigksza od Sredniej arytme-
tycznej, co moze wskazywaé na asymetri¢ rozktadu. W wigkszosci przypadkow
wystepuje lewostronna asymetria, o czym Swiadczy ujemna warto$§¢ wspétczyn-
nika sko$nosci. Tylko dla indeksu DAX oraz indeksu OMX wspdlczynnik ten
jest dodatni. Tylko dla stép zwrotu indeksu OMX odnotowano dodatnig wartos$¢
tego wspotczynnika (0,012). Kurtoza jest bardzo duza i waha si¢ od 5,428 (dla
gietdy polskiej) do 12,817 (dla gietdy rosyjskiej). Odchylenie standardowe jest sto-
sunkowo duze i waha si¢ od 1,241% (dla gieldy w USA) do 2,781% (dla gietdy
w Rosji). GPW w Warszawie zajmuje trzecia pozycje (po Rosji i Szwecji) w zroz-

nicowaniu dziennych stop zwrotu (odchylenie standardowe wyniosto tu 1,815%).
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Rysunek 5.8. Wahania stép zwrotu wybranych indekséw gietdowych
Zrédto: opracowanie whasne

Tabela 5.3. Statystyki opisowe dla dziennych stép zwrotu indekséw gieldowych z danych
krajéow w latach 2006-2016 (§rednia, mediana, odchylenie standardowe i zakres zostaty
podane w procentach)

Kraj Srednia mediana odch. stand. zakres sko$no$¢ kurtoza
Polska 0,003 0,086 1,815 24,643  —0,547 5,428
Niemcy 0,021 0,073 1,652 23,517 —0,023 7,502
Francja —0,004 0,038 1,706 24,044 —0,102 6,875
W. Brytania | 0,013 0,061 1,448 25,295 0,995 10,765
Szwecja 0,011 0,045 1,854 25,066 0,012 5,938
Rosja —0,027 0,057 2,781 55,575 —0,288 12,817
USA 0,020 0,054 1,241 20,426 —0,312 11,307

W tablicy zostata podana §rednia arytmetyczna, mediana, odchylenie standardowe,
sko$nos¢ i kurtoza obliczona dla dziennych stép zwrotu indekséw gietdowych
reprezentujacych gietde danego kraju

Zrédlo: opracowanie wlasne
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Zakres dziennych stép zwrotu jest na podobnym poziomie prawie na
wszystkich gietdach. Jedynie na gieldzie rosyjskiej zakres jest bardzo duzy
1 wynosi 55,575%. Najmniejszy zakres dziennych stép zwrotu odnotowano
na gietdzie amerykarnskiej (20,425%). Na rysunku 5.9 przedstawiono dzienne
notowania kursu zamknigcia indeksu WIG (panel gbérny) oraz warunkowa

wariancj¢ stop zwrotu wyznaczong z modelu GARCH (1,1) (panel dolny).
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Rysunek 5.9. Indeks WIG (wyrazony w dolarach) (panel goérny) oraz warunkowa
wariancja stép zwrotu dla tego indeksu wyznaczona z modelu GARCH (panel dolny)
w okresie 2006-2016

Zrédto: opracowanie wtasne

Analizujac rysunek 5.9 zauwazamy, ze skoki warunkowej wariancji stop
zwrotu zwiazane sa najczgSciej z okresami silnych spadkéw indeksu WIG.
Na przestrzeni analizowanego czasu istnieje kilka takich okreséw, w ktérych
warunkowa wariancja byla wyjatkowo duza. Do drugiej potowy 2008 roku
wahania warunkowej wariancji byly do$¢ znaczne, najwigksza zmienno$¢ na
gietdzie wystapita w okresie kryzysu finansowego, od drugiej potowy 2008
roku’? do poczatku roku 2009.

32 W drugiej potowie 2008 roku czwarty co do wielkosci bank inwestycyjny Lehman Brothers, po
prébie uzyskania pomocy od banku centralnego USA, ogtosit swoja upadtosé.
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Kolejne okresy bardzo duzej zmiennosci przypadaja na rok 2010, druga
potowe roku 2011 oraz drugg potowe roku 2016. W latach od 2012 do pierwszej
potowy 2016 obserwujemy raczej niewielkie i krétkotrwate wzrosty warunkowej
wariancji dziennych stép zwrotu indeksu WIG.

Do modelowania struktury powiazan pomigdzy dziennymi stopami zwrotu
analizowanych indekséw gietdowych wybrano model przetacznikowy Copula-
-GARCH, w ktérym przetaczenie nastgpowato miedzy kopulami t-Studenta. Ce-
lem testowania zgodnoSci rozktadu, procedura opisana w podrozdziale 3.5 zostata
zaadaptowana dla potrzeb testowania modelu dynamicznego. Przeprowadzajac sto-
sowne obliczenia, nietrudno pokazacd, ze dla dwuwymiarowej kopuli warunkowej

zadanej rOwnaniem:

NS}

C(Mt,vt | %[71) = ZP(S; =1 ‘ e@tf]) Ci(M,V | %171),

i=1
test zgodnosci modelu jest r6wnowazny weryfikacji, iz pochodna czastkowa tej
funkcji ma rozktad jednostajny na odcinku [0, 1]. W podobny sposéb model prze-
tacznikowy testowali Changqing i in. (2015). Zatem w badaniu, weryfikujac po-
prawno$¢ przyjetego modelu do opisu struktury powigzaf pomigdzy rozwazanymi
indeksami gietdowymi, dla pochodnej czastkowej odpowiedniej funkcji zostat prze-
prowadzony test zgodnosci z rozktadem jednostajnym na odcinku [0, 1]. Wyniki
testowania przedstawia tablica 5.4.
Tabela 5.4. Wartosci p-value testu weryfikujacego model przetacznikowy Copula-GARCH,

w ktérym przetaczenie wystgpuje migdzy dwiema kopulami t-Studenta uzytego do opisu
dziennych stép zwrotu indekséw gietdowych w latach 2006-2016

Kraj Polska | Niemcy | Francja | W. Brytania | Szwecja | Rosja | USA
Polska - 0.283 0.503 0.170 0.261 0.782 | 0.052
Niemcy - 0.225 0.059 0.530 | 0.361 | 0.013
Francja - 0.148 0.333 | 0.352 | 0.014
W. Brytania - 0.457 | 0.270 | 0.027
Szwecja - 0.679 | 0.097
Rosja - 0.074
USA -

Zrédlo: opracowanie wlasne

Uzyskane rezultaty potwierdzily stuszno$¢ wyboru modelu przetaczniko-
wego z dwiema kopulami t-Studenta. Prawie dla wszystkich par, zwlaszcza

tych, w ktérych wystepuje indeks z GPW w Warszawie, uzyskane p-value byto
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zdecydowanie wyzsze niz zaktadane 5%. Tylko dla relacji gieldy amerykanskiej
z gietda niemiecka, francuska i brytyjska testowanie przeprowadzono na pozio-

mie istotnosci 1%.

Analiza pozioméw wspélzaleznosci GPW z innymi gieldami

Zmiana w czasie poziomu wspdtzaleznosci gietd jest mierzona warunkowym
wspélczynnikiem korelacji Spearmana, ktéry wyznaczono z przetacznikowego
modelu Copula-GARCH zastosowanego do opisu struktury powiazan pomigdzy
dwoma finansowymi szeregami czasowymi utworzonymi z dziennych stép zwrotu
analizowanych indekséw. Warunkowy wspétczynnik korelacji Spearmana jest ob-
liczony wedtug wzoru 5.3. Nalezy zwréci¢ uwage na fakt, ze z wlasno$ci modelu
Copula-GARCH wynika, ze w ten sposéb obliczany warunkowy wspoiczynnik
korelacji jest uniezalezniony od zmiennoSci stép zwrotu.

W uzytym przetacznikowym modelu Copula-GARCH przetaczenie wystg-
puje pomigdzy kopulami t-Studenta. Warto$ci ocen nieznanych parametréw
tego modelu Copula-GARCH prezentuje tablica 5.5. Pierwsze dwie kolumny
przedstawiaja oszacowania wspétczynnikéw korelacji bedace parametrami kopuli
t-Studenta odpowiednio w pierwszym (p;) i drugim (p,) stanie. Kolejne dwie
kolumny — p1; i pa» — to prawdopodobienistwo pozostania odpowiednio w stanie
pierwszym lub drugim.

Tabela 5.5. Oszacowania parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH, w kt6-
rym przetaczeniu podlegaja dwie kopule t-Studenta, zastosowanego do opisu struktury

powiazan pomigdzy dziennymi stopami zwrotu indeksu WIG a indeksami gietdowymi
pochodzacymi z innych krajéw

Kraj P p2 | pu | p | du | dxn
Niemcy 0,81 | 0,45 | 0,89 | 0,92 9 12,5
Francja 0,78 | 0,46 | 0,88 | 0,89 8 9

Wielka Brytania | 0,71 | 0,41 | 0,96 | 0,94 | 25 | 16,6

Szwecja 0,79 | 0,49 | 0,89 | 0,94 9 16,6
Rosja 0,73 1 0,36 | 0,98 | 0,97 | 50 33
USA 0,64 | 0,26 | 090 | 0,95 | 10 20

Pierwsze dwie kolumny to wartosci ocen wspdtczynnikéw korelacji bedace parametrami

kopuli t-Studenta, kolejne dwie oznaczaja prawdopodobieistwo pozostania w pierwszym

i drugim stanie, ostatnie kolumny podaja Sredni czas przebywania w rezimie pierwszym
oraz Sredni czas przebywania w rezimie drugim

Zrédlo: opracowanie wlasne
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Ostatnie dwie kolumny przedstawiaja Sredni czas (wyrazony w dniach) prze-
bywania w tych stanach (odpowiednio w stanie pierwszym i w stanie drugim).
Stan pierwszy bedziemy utozsamiaé z silng wspoélzaleznoscia analizowanych
gield, natomiast stan drugi — ze stabsza.

Analizujac wyniki tabeli 5.5 zauwazamy, ze w stanie silnej wspéizaleznosci
polska gietda najmocniej jest zwigzana z gietda niemiecka, dla ktérej wspot-
czynnik korelacji** pomigdzy stopami zwrotu indekséw WIG i DAX wynosi
0,81 i najstabiej z gietda amerykariska, gdzie wspélczynnik korelacji pomiedzy
stopami zwrotu indeksow WIG i S&P 500 wynosi 0,64. Z pozostatymi giet-
dami Europy wsp6tczynniki korelacji w tym stanie odpowiednio wynosza: 0,79
(z gielda Szwecji), 0,64 (z gietda Francji), 0,71 (z gietda Wielkiej Brytanii) oraz
0,73 (z gielda Rosji).

W stanie drugim poziom wspotzaleznosci gield jest zdecydowanie nizszy.
Wspétczynnik korelacji pomigdzy stopami zwrotu indeksu WIG i indeksu gietdy
amerykarskiej wynosi tylko 0,26. Wspétczynnik ten wyznaczony dla stép zwrotu
WIG-u i stép zwrotu indeksu gieldy rosyjskiej jest rowniez stosunkowo niski
(0,36). Silniejsze zwiazki zauwazamy z gieldami Europy Zachodniej. I tak na
przyktad wspdtczynnik korelacji ze stopami zwrotu indeksu gietdy niemieckiej
wynosi 0,45, ze stopami zwrotu indeksu gietdy francuskiej przyjmuje warto$é
0,46, ze stopami zwrotu indeksu gieldy brytyjskiej 0,41, natomiast ze stopami
zwrotu indeksu gietdy szwedzkiej wspélczynnik korelacji wynosi 0,49.

Aby zobrazowal zmiang w czasie poziomu wspétzaleznosci gietd, dla
kazdej chwili ¢ oszacowano warto§¢ warunkowej korelacji Spearmana, ktéra
zostala wyznaczona z modelu przetacznikowego pomigdzy kopulami t-Studenta
(wzoér 5.3). Dyskusje rozpoczniemy od analizy wzajemnej relacji pomigdzy
gietda polska i gielda niemiecka. Rysunek 5.10 przedstawia dzienne wartosci
warunkowej korelacji Spearmana (panel gérny), warunkowa wariancj¢ dziennych
stép zwrotu indeksu gietdowego Niemiec wyznaczong z modelu GARCH (1,1)
(panel Srodkowy) oraz dzienne notowania kurséw zamknigcia (skorygowane
o warto$¢ dolara amerykanskiego) indeksu DAX (panel dolny).

Analizujac wykres warunkowej korelacji Spearmana w czasie zauwazamy,
ze w okresie przed kryzysem w roku 2008 wystgpowaly bardzo duze i czgste

wahania wartoSci tego wspoélczynnika, trudno jednak w tym okresie zauwazyé

33 W catej monografii, w miejscu w ktérym podawany jest wspétczynnik korelacji, mamy na mysli
warto$¢ jego estymatora.
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wystepujaca prawidtowo$¢ pomigdzy zachowaniem dziennych stép zwrotu in-
dekséw i wartoSciami warunkowej korelacji Spearmana. Natomiast w drugiej
potowie 2008 roku, gdy widoczny jest wzrost zmiennoSci stop zwrotu na obu
rynkach, zauwazamy krétkotrwaly wzrost poziomu wspétzaleznosci tych gield.
Najdluzej utrzymujace si¢ wysokie wartoSci warunkowej korelacji Spearmana
przypadaja na dwa okresy: druga potowg 2011 roku i okres od poczatku do
konica roku 2012. W pierwszym okresie mozemy odnotowac rowniez wzrost
warunkowej wariancji stop zwrotu, nie jest on jednak tak duzy, jak po upadku
Banku Lehmann. Natomiast w drugim okresie wysoki poziom wspotzaleznosci
gietd niekoniecznie ma odbicie w bardzo duzej zmiennoSci stop zwrotu, jednak

analizujac panel dolny, zauwazamy w tym czasie spadek notowarn indeksu DAX.
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Rysunek 5.10. Oszacowania warunkowej korelacji Spearmana pomig¢dzy stopami zwrotu

indeksu WIG i indeksu gieldy niemieckiej (panel gérny), warunkowa wariancja dziennych

stop zwrotu indeksu DAX wyznaczona z modelu GARCH (panel §rodkowy), indeks DAX
wyrazony w dolarach (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne
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Kolejny duzy skok warunkowej wariancji przypada na druga potowg 2016
roku, czyli okres zwiazany z ,.Brexit”’-em. W tym czasie rOwniez obserwujemy
wzrost warto$ci warunkowej korelacji Spearmana.

Wydaje si¢ zatem, ze na wzrost poziomu wspéizaleznosci polskiej gietdy
z gielda niemiecka mniejsze znaczenie mial Swiatowy kryzys finansowy, ktéry
si¢ rozpoczat po upadku Banku Lehmann, niz kryzys fiskalny w strefie euro.
W pierwszym przypadku bowiem zanotowano jedynie niewielki i krétkotrwaty
wzrost warunkowego wspolczynnika korelacji Spearmana, natomiast w drugim
przypadku — stan silnej wspéizaleznosci utrzymywat si¢ przez dtuzszy czas. Efekt
referendum w sprawie ,,Brexit”-u utrzymywat si¢ tez raczej krétko.

Podobny rezultat uzyskano analizujac wyniki uzyskane z badania relacji

gieldy polskiej z gietda Francji, ktéry przedstawia rysunek 5.11.
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Rysunek 5.11. Oszacowania warunkowej korelacji Spearmana pomigdzy stopami zwrotu

indeksu WIG i indeksu gietdy francuskiej (panel gérny), warunkowa wariancja dziennych

stop zwrotu indeksu CAC wyznaczona z modelu GARCH (panel Srodkowy), indeks CAC
wyrazony w dolarach (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne
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W przeciwienistwie jednak do poprzedniego przypadku, w okresie, ktory
przyjmuje si¢ za poczatek kryzysu (druga potowa 2007 roku), nastapit wzrost wa-
runkowej korelacji Spearmana, przy czym odnotowano réwniez nieznaczny skok
w zmiennoSci stop zwrotu indeksu CAC odpowiadajacej za spadki na gieldzie.
Na poczatku roku 2008 zaobserwowany zostat skok warunkowej wariancji, ktéry
miat swoje odzwierciedlenie w wyzszych warto$ciach warunkowego wspdtczyn-
nika Spearmana. Natomiast bardzo duza zmiennos$¢ stép zwrotu przypadajaca
na okres §wiatowego kryzysu finansowego nie wptyngta znaczaco na wzrost po-
ziomu wspotzaleznosci tych dwéch gield. Podobnie jak dla relacji z Niemcami
zauwazamy tylko krétkotrwaly wzrost wartoSci warunkowej korelacji Spearmana
pomigdzy stopami zwrotu rozpatrywanych indekséw gietdowych.

W kolejnych latach skoki warunkowej wariancji stép zwrotu indeksu gietdo-
wego Francji miaty swoje odbicie rowniez w wysokich wartoSciach warunkowego
wspotczynnika korelacji Spearmana. Diugo utrzymujace si¢ wysokie poziomy
wspotzaleznosci tych gield, podobnie jak w poprzednim przypadku, przypadaja
na te same dwa okresy, co poprzednio: druga potowe 2011 roku i prawie caty rok
2012. W pierwszym okresie nastapil wzrost warunkowej wariancji stop zwrotu,
natomiast w drugim okresie wysoki poziom wspétzaleznosci gield odpowiada
bardzo niewielkiemu wzrostowi warunkowej wariancji stop zwrotu. Wzrosty wa-
runkowego wspétczynnika korelacji Spearmana, przypadajace na poczatek roku
2014 i poczatek roku 2015, réwniez nie maja odbicia w duzej zmiennos$ci stop
zwrotu w tych okresach. Wyrazny wzrost poziomu wspétzaleznosci gietd w dru-
giej potowie 2016 roku nastapil réwnoczesnie ze skokiem warunkowej wariancji
stép zwrotu wywolanym efektem referendum w sprawie ,,Brexit’-u. Analizu-
jac wspotzaleznosé gietdy polskiej z gietda brytyjska (rysunek 5.12), zauwazamy
nieco inny jej charakter niz w poprzednio analizowanych dwéch przypadkach. Roz-
nica dotyczy przede wszystkim przecigtnego czasu przebywania w danym rezimie.
(dla relacji z gietda niemiecka Sredni czas przebywania w rezimie pierwszym
wynosi 9 dni, z gielda francuska — 8 dni, natomiast w przypadku relacji z gielda
brytyjska czas ten wynosi przecigtnie az 25 dni.) Jednak same momenty przejscia
na wyzszy poziom wspotzaleznosci gietdy polskiej i brytyjskiej pokrywaja sig¢
mniej wigcej z tymi samymi momentami, co w poprzednio analizowanych przy-
padkach. Zauwazamy réwniez, ze wzrostowi warunkowej wariancji stop zwrotu
rozwazanych indekséw gietdowych towarzyszy wyzsza warto§¢ warunkowego

wspotczynnika korelacji Spearmana. Spadki na gietdzie brytyjskiej rowniez maja
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odbicie we wzroscie poziomu wspotzaleznosci gietdy polskiej i gietdy brytyj-
skiej. Jednak istnieja takie okresy, jak na przyktad czas od drugiej polowy 2013
do pierwszej potowy 2014 roku czy rok 2015, dla ktérych wysoka warto$¢ warun-
kowego wspodlczynnika korelacji Spearmana nie odpowiada ani duzej zmiennoSci,
ani spadkom akcji na gietdzie.
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Rysunek 5.12. Oszacowania warunkowej korelacji Spearmana pomigdzy stopami zwrotu

indeksu WIG i indeksu gietdy Wielkiej Brytanii (panel gérny), warunkowa wariancja

dziennych st6p zwrotu indeksu FTSE wyznaczona z modelu GARCH (panel srodkowy),
indeks FTSE wyrazony w dolarach (panel dolny)

Zrédto: opracowanie wlasne

Analizujac relacje GPW w Warszawie z gielda szwedzka (rysunek 5.13),
zauwazamy pewne podobienistwo do jej relacji z gietda francuska. Widzimy krét-
kotrwaly wzrost warunkowego wspétczynnika korelacji w czasie kryzysu w 2007
przy stosunkowo niewielkiej zmienno$ci stép zwrotu obu indekséw w tym okre-
sie oraz jego wzrost poczatkiem roku 2008, ktéremu towarzyszy wigksza zmien-
no$¢ stép zwrotu na gieldzie szwedzkiej. W okresie po upadku Banku Leh-
mann réwniez nie zauwazamy spektakularnie wysokiego poziomu wspétzalez-

no$ci obu tych gietd, pomimo istniejacej bardzo duzej zmiennosci stép zwrotu
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na obu gieldach. W okresie od drugiej potowy 2011 do konica roku 2012 ob-
serwujemy wysokie warto$ci warunkowego wspélczynnika korelacji Spearmana,
jednak podobnie jak w omawianych wczesniej relacjach, dla wysokiego poziomu
wspotzaleznosci tych gietd w roku 2012 odnotowany zostat bardzo nieznaczny
wzrost warunkowej wariancji. Istnieja rowniez inne takie okresy (poczatek 2014
roku i poczatek roku 2015), dla ktérych wysoka warto§¢ warunkowego wspot-
czynnika korelacji Spearmana nie odpowiada ani okresom duzej zmiennoSci stop
zwrotu, ani okresom spadkéw akcji na gietdach.
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Rysunek 5.13. Oszacowania warunkowej korelacji Spearmana pomigdzy stopami zwrotu

indeksu WIG i indeksu gietdy Szwecji (panel gérny), warunkowa wariancja dziennych

stop zwrotu indeksu OMX wyznaczona z modelu GARCH (panel §rodkowy), indeks OMX
wyrazony w dolarach (panel dolny)

Zrédto: opracowanie wtasne

Do nieco innych wnioskéw dochodzimy analizujac relacie GPW w Warsza-
wie z gielda rosyjska. WartoSci warunkowej korelacji Spearmana, wartosci wa-
runkowej wariancji dziennych stép zwrotu indeksu RTS wyznaczonej z modelu
GARCH oraz dzienne notowania indeksu RTS (wyrazone w dolarach) przedsta-

wia rysunek 5.14.
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Analizujac wykres warunkowej korelacji Spearmana, zauwazamy na nim
wyrazne dwa stany, w ktorych rynki pozostaja przez stosunkowo dlugi okres.
Pierwszy stan, charakteryzujacy si¢ wyzszym poziomem wspotzaleznosci anali-
zowanych gietd, trwat od 2008 roku az do 2013 roku. PdZniej nastapily okresy
ostabienia sily powigzan pomigdzy tymi gietdami, mimo to w ostatnich latach
zauwazamy powr6t do stanu silnej wspotzaleznoSci.

Jednak wysokie poziomy wspotzaleznosci obu gield nie maja swojego
odbicia ani w wysokiej zmiennoSci stop zwrotu, ani w spadkach akcji na gietdzie.
Co wigcej, bardzo duzej warunkowej wariancji stop zwrotu na gietdzie rosyjskiej,
ktéra miata miejsce na przetomie 2015 roku, towarzysza wyjatkowo niskie
warto$ci warunkowego wspélczynnika korelacji Spearmana. Zatem w przypadku
tych gietd nie zauwazamy tej prawidlowosci, ktérag zaobserwowaliSmy na rynkach
rozwinigtych, tj. duza zmienno$¢ stép zwrotu ma swoje odbicie w wyzszym

poziomie wspdtzaleznosci analizowanych gietd.
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Rysunek 5.14. Oszacowania warunkowej korelacji Spearmana pomig¢dzy stopami zwrotu

indeksu WIG i indeksu gietdy Rosji (panel gérny), warunkowa wariancja dziennych

stép zwrotu indeksu RTS wyznaczona z modelu GARCH (panel Srodkowy), indeks RTS
wyrazony w dolarach (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne
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Na zakonczenie zostanie oméwiona relacja GPW w Warszawie z gietda
amerykariska (rysunek 5.15). Zauwazamy, ze zakres wahan warunkowej korelacji
Spearmana jest tu nieco nizszy, niz dla relacji gietdy polskiej z gietdami Europy
Zachodniej. Jednak wiele wnioskéw uzyskanych z badania dynamiki poziomu
wspétzaleznosci pomigdzy gietda polska a rozwinigtymi rynkami Europy Zachod-
niej jest aktualnych rowniez dla tego przypadku. Na przyktad dla okresow charak-
teryzujacych si¢ duza zmiennoScia stép zwrotu amerykanskiego indeksu widaé
wyzsze warto$ci warunkowego wspotczynnika korelacji Spearmana. W czasie
duzej zmiennoS$ci stép zwrotu przypadajacej na okres drugiej potowy 2008 roku
zauwazamy bardzo niewielki i krétkotrwaly wzrost warunkowego wspétczynnika
korelacji Spearmana.
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Rysunek 5.15. Oszacowania warunkowej korelacji Spearmana pomigdzy stopami zwrotu

indeksu WIG i indeksu gietdy USA (panel gérny), warunkowa wariancja dziennych stép

zwrotu indeksu S&P 500 wyznaczona z modelu GARCH (panel srodkowy), indeks S&P
500 (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne

Okresy: druga potowa 2011 roku i prawie caly rok 2012, podobnie jak

w pozostalych analizowanych przykladach, réwniez charakteryzuja si¢ wysokimi
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warto$ciami tego wspétczynnika. Jednak, podobnie jak w przypadku relacji
z Buropa Zachodnia, w roku 2012 obserwujemy wysokie warto$ci warunkowego
wspotczynnika korelacji Spearmana oraz jednoczesnie niewielka zmienno$¢ stép
zwrotu na gietdzie. Wysokie wartoSci warunkowego wspdtczynnika korelacji
Spearmana przypadajace na okres przetomu roku 2015/2016 i 2016/2017 nie
maja odzwierciedlenia ani w duzej wariancji stop zwrotu, ani w spadkach
na gietdzie amerykanskiej. Badanie bylo wykonane rozwazajac stopy zwrotu
indeksu WIG oraz indeksu S&P500 z tego samego dnia. Ze wzgledu na
istniejace réznice czasowe pomigdzy aktywnoscia obu tych gietd dodatkowo
wykonano analize, biorac pod uwage notowania indeksu WIG z dnia biezacego
oraz notowania indeksu S&P500 z dnia poprzedniego. Okazato si¢ jednak, ze

wowczas nie utworzyty si¢ dwa rezimy.

Podsumowanie

Analizujac powiazania rynku polskiego z rozwinigtymi rynkami Europy
Zachodniej 1 USA zauwazamy, ze wzrost warunkowej korelacji Spearmana
pomigdzy stopami zwrotu rozpatrywanych indekséw gietdowych jest zwigzany
migdzy innymi ze skokiem ich warunkowej wariancji. Duza zmiennos$¢ stép
zwrotu indekséw gieldowych najczgsciej jest spowodowana spadkami na gietdzie.

Mozna zatem przypuszczaé, ze duza zmiennos$¢ stép zwrotu implikuje silna
wspotzalezno$¢ gield. Jednak zdarzaja si¢ sytuacje, w ktdrych silna i dtugo utrzy-
mujaca si¢ wysoka wartos¢ warunkowego wspotczynnika korelacji Spearmana
niekoniecznie zwigzana jest z duzg zmiennoscia stép zwrotu lub ze spadkami no-
towan indekséw gietdowych. Spostrzezenie to bylo poczynione dla relacji GPW
w Warszawie z gietdami rozwinigtymi. W relacji gietdy polskiej z gietda rosyjska
(rynku rozwijajacego si¢) zauwazamy, ze duza zmienno$¢ akcji lub spadek cen
akcji na gietdzie rosyjskiej nie wplywa na poziom wspdizaleznosci tych gietd.

W relacji gietdy polskiej z rozwinigtymi rynkami Europy Zachodniej i USA
co prawda duza zmienno$¢ stép zwrotu implikuje wyzszy poziom wspdétzalezno-
Sci, jednak nie s to jedyne jego determinanty. Jak juz wcze$niej wspomniano,
istnieja okresy, w ktérych wysoki poziom wspéizaleznoSci pomigdzy gietdami
nie ma swojego odzwierciedlenia ani we wzroscie zmiennoSci stop zwrotu, ani
w spadkach na gietdach. Wydaje si¢ zatem zasadne szukanie innych determinan-
tow, ktére maja znaczenie dla okre§lenia poziomu wspdtzaleznosci gietd. Tema-

tyka ta bedzie poruszona w rozdziale 6.
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Zjawisko zarazania na GPW w Warszawie

Obok analizy zmian jednoczesnych szczegdlna uwage zwraca si¢ na efekt
zarazania si¢ rynkow (contagion). Jak zostalo pokazane w poprzednim punk-
cie, w okresie kryzysu gieldy przechodza na wyzszy poziom wspétzaleznosci.
W skutek kryzysu na rynkach finansowych zanikaja korzysci z migdzynarodo-
wej dywersyfikacji aktywow (Fiszeder 2009). Moze si¢ zdarzy¢é rOwniez taka
sytuacja, iz gietdy, ktére zazwyczaj nie sg ze soba Scisle powiazane, w okresie
kryzysu staja si¢ bardzo mocno ze soba skorelowane. Swiadomos¢ istnienia tego
efektu pozwala na jeszcze lepsza dywersyfikacje ryzyka. Dlatego tez tematyka
zarazania si¢ gield jest bardzo chetnie podejmowana przez badaczy.

Sam termin ,,zarazanie” ma wiele definicji. Zazwyczaj przyjmuje si¢, ze
zjawisko to dotyczy transmisji kryzyséw na rynkach®*. Zasadniczo jednak
pojecie zarazania odnosi si¢ do rozprzestrzeniania si¢ zaburzei finansowych
z jednego kraju do drugiego. Szeroka definicja zarazania podana przez Bank
Swiatowy (zob: Burzata 2014) méwi, ze jest to miedzynarodowa transmisja
szokéw lub ogélnie sga to migdzynarodowe skutki przeptywéw kapitalowych,
wigc moze dotyczy¢ dobrych i ztych okreséw. Jednak bardzo waska definicja
podana przez Bank Swiatowy méwi, ze z zarazaniem mamy do czynienia tylko
wtedy, gdy w czasie kryzysu skorelowanie jest istotnie silniejsze niz w okresie
spokoju. Klasyfikacj¢ metod badania efektéw zarazania podali Cheung i in.
(2009). Przeglad wybranych metod zamieszczony jest réwniez w monografii
Burzaty (2014).

Forbes i Rigobon (2002) wprowadzili pojg¢cie zarazania jako ,,znaczacy
wzrost korelacji pomigdzy gietdami po szoku w jednym kraju (lub grupie
krajéw)”. W przeciwnym wypadku kontynuacja wysokich pozioméw korelacji
rynkowej powinna by¢ raczej zwiazana z istniejaca wspéizaleznoscia rynkow.

Przez dlugi czas podstawa wnioskowania o zjawisku zarazania byt wspot-
czynnik korelacji liniowej Pearsona (Lee, Kim 1993). Forbes i Rigobon (2002)
zwrdcili jednak uwage na fakt, ze wspdtczynnik ten jest dodatnia funkcja zmien-
nosci i moze by¢ przeszacowany w okresie kryzysu. Do badania efektéw zara-
zania zaproponowali wigc korekte wspoétczynnika korelacji, ktéra jest niezalezna
od wystgpowania wspoétzaleznoSci czy duzej zmienno$ci na rynkach w okresie

kryzysu. Ponadto Forbes i Rigobon (2002) odrézniaja efekt zarazania od efektu

34 Dornbusch i in. (2000), Pericoli i Sbracia (2003).

127



wystepujacej wspdtzaleznosci. Zwrécili uwage na fakt, ze zarazanie jest ,,znacza-
cym wzrostem w powigzaniach migdzy rynkami po szoku w jednym kraju (lub
grupie krajow)”. W przeciwnym razie kontynuacja wysokich poziomdéw korelacji
rynkowej powinna by¢ raczej uwazana za istniejaca wspétzaleznosé rynkow™.
Do badania efektu zarazania wykorzystywane sa rowniez przetacznikowe modele
Copula-GARCH, w ktérych dynamike warunkowego wspdtczynnika korelacji
uzyskuje si¢ przez narzucenie autoregresyjnego warunku na parametr, ktéry odpo-
wiada za korelacje pomigdzy szeregami czasowymi (Rodriquez 2007, Kenourgios
i in. 2011, Changqing i in. 2015).

W poprzednim badaniu przedstawiona zostata ilustracja zmian jednocze-
snych (comovement) na badanych gietdach. Pomimo ze zauwazamy okresy, w kto-
rych poziom wspdtzaleznosci pomigdzy rynkami byl znacznie wyzszy, to jednak
nie mozna tu jescze mowic o zarazaniu si¢ rynkéw, a jedynie o zmianach pozio-
méw wspotzaleznosci.

Celem badania, ktérego wyniki sa zaprezentowane w tej czesci monografii,
jest ilustracja wystepowania efektéw zarazania warszawskiej GPW na skutek
wystapienia szoku na innej gieldzie.

Przeanalizowano cztery przypadki:

1. Upadek banku Lehmann we wrzesniu 2008 roku, ktéry rozpoczat kryzys
finansowy na Swiecie.

2. Kryzys finansowy zwiazany z dtugiem publicznym w pafistwach cztonkow-
skich strefy euro, spowodowany migdzy innymi sytuacja w Grecji, Irlandii,
Portugalii i ponownie w Grecji.

3. Kryzys w Rosji spowodowany migdzy innymi wojng na Ukrainie, ktérej
poczatek datuje si¢ na pierwsza potowe 2014 roku.

4. Szok na gietdzie londynskiej spowodowany wynikiem referendum przepro-
wadzonym w czerwcu 2016 roku referendum w sprawie wyjsScia Wielkiej
Brytanii z Unii europejskiej, tzw. ,,Brexit”.

Analizujac zmienno$¢ stép zwrotu indekséow gietdowych FTSE, DAX, CAC,
RTS oraz SPX, wyrazong warunkowa wariancja uzyskana z modelu GARCH

(zaprezentowana na rysunkach od 5.10 do 5.15), zauwazamy bardzo duze skoki

35 Durante i Jaworski (2010) skonstruowali metode pomiaru zarazania wykorzystujac wiasnosci
kopuli. Podejscie to bylo rozwijane w pracach Durante i in. (2013), Durante i Foscolo (2013),
Durante i in. (2014). Metode te przyjeli Czapkiewicz i Wéjtowicz (2017) do badania efektéw
zarazania pomiedzy rynkami Polski, Niemiec i Austrii.
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jej wartosci w okresach, w ktérych wystapita sytuacja kryzysowa. Jak juz
wspomniano w poprzednim podrozdziale duza zmienno$¢ stép zwrotu jest
wynikiem duzych spadkéw cen akc;ji®.

Dla kazdego kraju wszystkie warto$ci warunkowej wariancji zostaty uporzad-
kowane rosnaco. Za warto$¢ progowa przyjeto odpowiedni kwartyl uporzadko-
wanych rosnaco warto$ci warunkowej wariancji. Jako okres, w ktérym wystapit
szok na gietdzie, przyjmujemy ten przedzial czasowy, w ktérym warunkowa wa-
riancja przyjmowala wartoSci wigksze od progowe;j.

Aby uniezaleznié si¢ od innych zdarzen, rozwazono okresy, w ktérych wystapit
tylko jeden szok. Analizowane okresy obejmowaty dane z dwdch lub trzech lat. Dla
USA pod uwage wzigto okres od stycznia 2007 do grudnia 2009, dla Niemiec
i Francji rozwazono dwa okresy: od stycznia 2010 do grudnia 2012 oraz od stycznia
2012 do korica roku 2014, dla Rosji analizowano okres od stycznia 2014 do kon-
ca roku 2015, natomiast dla Wielkiej Brytanii — okres od stycznia 2015 do kofica
roku 201637, Nastepnie zbadano relacje GPW w Warszawie z ta gielda, na ktérej
wystapit kryzys. Celem byla weryfikacja, czy w okresie gwaltownych spadkéw cen
wywolanych kryzysem korelacja stép zwrotu indekséw z obu tych gield jest istotnie
wigksza niz w okresie spokoju na rynkach akcji.

W celu zbadania efektu zarazania wykorzystano model przetacznikowy Copula-
-GARCH, w ktérym przelaczeniu podlegaja dwie kopule t-Studenta ze wspétczynni-
kami korelacji rownymi odpowiednio p; oraz p,. W tym modelu przetacznikowym
przyjeto dwa stany Markowa. Jeden stan byt utozsamiany z okresem kryzysu, nato-
miast drugi — z okresem réwnowagi na gietdach.

Efekt zarazania weryfikowano poréwnujac dwa modele: ze stalym wspot-
czynnikiem korelacji, tj. modelu, w ktérym p; = p, oraz modelu, w ktérym
istnieja dwa rézne wspétczynniki korelacji liniowej. Do testowania hipotezy ze-

rowej zakladajacej, ze te dwa modele sa porownywalne, uzyto statystyki:

LM =2(£,(6)) — £2(62)). (5.5)

Wystepujace we wzorze wyrazenia ¢(60;) oraz ¢»(6,) oznaczaja wartosci

funkcji log-wiarogodnosci odpowiednio dla modelu z dwoma wspdiczynnikami

36 Rozktad stép zwrotu charakteryzuje lewostronna sko$no$é, zatem duza zmienno$é jest bardziej
prawdopodobna przy silnych spadkach niz przy silnych wzrostach.

37 Zamierzeniem autorki byt dobér okreséw o zblizonej dtugosci, tak aby wnioski z badania
uniezalezni¢ od rozmiaru préby.
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korelacji oraz dla modelu z jednym wspéiczynnikiem korelacji. Dyskusja
dotyczaca zasad i wlasnosci tego testu byla przedstawiona w podrozdziale 4.6.

Wyniki przeprowadzonego badania ilustruje tablica 5.6.

Tabela 5.6. Oceny parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH, w ktérym prze-

taczeniu podlegaja dwie kopule t-Studenta, zastosowanego do opisu struktury powiazan

pomiedzy stopa zwrotu indeksu WIG, a stopa zwrotu indeksu gieldy, na ktérej wystapit
szok oraz warto$¢ statystyki LM i odpowiadajaca jej wartos$¢ p-value.

P1 o)) LM p-value
USA
styczen 2007 — styczer 2010 | 0,614 | 0,290 | 2.611 0.106
Niemcy

czerwiec 2009 — styczen 2012 | 0,769 | 0,504 | 4.420 0.036
styczen 2012 — grudzien 2014 | 0,807 | 0,334 | 32.058 | 0.000
Francja
czerwiec 2009 — styczei 2012 | 0,699 | 0,425 | 3.635 0.057
styczen 2012 — grudzien 2014 | 0,776 | 0,180 | 31.183 | 0.000

Wielka Brytania
styczen 2015 — grudzien 2016 | 0,762 | 0,381 | 12.689 0.000
Rosja

styczen 2014 — grudzien 2015 | 0,746 | 0,245 | 15.476 0.000

Kraj, z ktérego pochodzi gietda, na ktérej wystapit szok jest podany w tytule kazdego panelu;
statystyka do testowania hipotezy zerowej, ze model z dwoma wspéiczynnikami korelacji jest
poréwnywalny z modelem z jednym wspétczynnikiem korelacji, to LM opisana wzorem 5.5

Zrédlo: opracowanie wlasne

Analizujac wyniki przedstawione w tablicy, zauwazamy, ze w okresie kry-
zysu finansowego spowodowanego upadkiem banku Lehmann nie wystapito zja-
wisko zarazania pomigdzy gielda amerykariska a GPW w Warszawie. Wartos¢
statystyki LM wynosi LM = 2,611 oraz p-value = 0,106. Zatem nie wykazano
istotnie wigkszej korelacji w okresie kryzysu.

Rysunek 5.16 przedstawia prawdopodobiefistwo przebywania w stanie sil-
niejszej wspotzaleznosci (panel gérny) oraz wykres warunkowej wariancji dla
stop zwrotu indeksu SPX (panel dolny). Mozna zauwazyé wzrost prawdopodo-
biefistwa w okresie duzych zawirowan na rynku amerykanskim, jednak jest on
zbyt maty, by stwierdzi¢ wystgpowanie efektu zarazania.

Analizujac wyniki w tablicy 5.6 zauwazamy, ze efekt zarazenia polskiej
gietdy wystepuje wowczas, gdy szok i towarzyszaca temu zjawisku duza zmien-

no$¢ pojawia si¢ na rozwinigtej gietdzie w Europie. Niemniej nie kazda duza
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zmienno$¢ na tej gietdzie jest jednakowo odczuwalna przez nasza gieldg. Przy-
ktadem jest okres przypadajacy na druga polowe roku 2011. Na gieldzie niemiec-
kiej oraz francuskiej zauwazamy bardzo duze warto$ci warunkowej wariancji
stép zwrotu indekséw gieldowych. Przeprowadzajac test pordwnujacy dwa mo-
dele, uzyskujemy stosunkowo niskie wartosci statystyk LM oraz odpowiadajace
im wartoSci p-value > 0.01 (dla Niemiec LM = 4.420 oraz p-value = 0,036;
dla Francji LM = 3.635 oraz p-value = 0.057). Zatem na poziomie istotnosci
1% nie mamy podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej o braku efektu zaraza-
nia. Z drugiej strony efekt ten jest mocno zauwazalny, jesli rozwazymy okres
od stycznia 2012 roku do grudnia 2014. Wéwczas wysokie statystyki LM oraz
p-value = 0.000 sa dowodem na wystapienia efektu zarazania na skutek duzej

zmiennoSci stép zwrotu okoto roku 2012.

prawdopodobienstwo przebywania w stanie silnej wspétzaleznosci

01 02 03 04 05 06

T T T T
2007 2008 2009 2010

warunkowa wariancja dla stop zwrotu indeksu SPX

0.000 0.001 0.002 0.003

T T T T
2007 2008 2009 2010

Rysunek 5.16. Prawdopodobiefistwo przebywania w stanie duzej korelacji stép zwrotu
indekséw S&P 500 oraz WIG (panel gérny) oraz wykres warunkowej wariancji dla stép
zwrotu indeksu S&P 500 (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne

Analizujac wykresy 5.17 oraz 5.18 zauwazamy, ze w tym okresie wysokie
wartoS$ci prawdopodobienstwa przebywania w stanie duzej korelacji odpowiadaja
duzej zmienno$ci stép zwrotu indekséw gieldowych Niemiec i Francji.

Kolejno analizujac wyniki w tablicy 5.6 zauwazamy, ze rOwniez dla relacji
gietdy polskiej z gielda rosyjska uzyskano wysoka warto$¢ statystyki LM (LM =
15.476 oraz p-value= 0.000). Fakt ten moze sugerowac zarazenie gietdy polskiej

negatywnym bodZcem pojawiajacym si¢ na gieldzie rosyjskie;j.
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prawdopodobienstwo przebywania w stanie silnej wspétzaleznosci
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Rysunek 5.17. Prawdopodobieristwo przebywania w stanie duzej korelacji stép zwrotu
indeksow DAX 1 WIG (panel gérny) oraz wykres warunkowej wariancji dla stop
zwrotu indeksu DAX (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne

prawdopodobienstwo przebywania w stanie silnej wspotzaleznosci
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Rysunek 5.18. Prawdopodobienistwo przebywania w stanie duzej korelacji stop zwrotu
indekséw CAC 1 WIG (panel gérny) oraz wykres warunkowej wariancji dla stop
zwrotu indeksu CAC (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne
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Jednak analizujac rysunek 5.19, zauwazamy, ze w okresie bardzo duzej
zmienno$ci na rynku rosyjskim prawdopodobiefistwo przebywania w stanie
z duza korelacja jest bardzo mate. Zatem dla tej relacji nie zauwazono efektu
zarazania, jeSli jako jego definicj¢ przyjmiemy istotny wzrost korelacji pomigdzy
stopami zwrotu indekséw gietdowych. Ten istotny spadek poziomu wspoéizalez-
nosci pomiedzy tymi gieldami moze by¢ ttumaczony faktem, iz w czasie kryzysu
na gieldzie rosyjskiej sa wycofywane pieniadze z gietdy rosyjskiej przez inwe-

storéw, ktérzy inwestuja rowniez na GPW w Warszawie.

prawdopodobienstwo przebywania w stanie silnej wspétzaleznosci
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Rysunek 5.19. Prawdopodobieristwo przebywania w stanie duzej korelacji stop zwrotu
indeksow RTS i WIG (panel gérny) oraz wykres warunkowej wariancji dla stop
zwrotu indeksu RTS (panel dolny)

Zrédto: opracowanie wiasne

Na zakonczenie dyskusji przeanalizowana zostanie korelacja pomigdzy
gielda polska oraz gielda brytyjska. Warto$¢ statystyki LM = 12.689 oraz
p-value = 0.000, ktére prezentuje tablica 5.6, sugeruja, ze gietda polska zostata
zarazona w wyniku zawirowan na gietdzie brytyjskiej.

Analizujac wykresy przedstawione na rysunku 5.20, zauwazamy, ze w czasie
zawirowan na gieldzie brytyjskiej na skutek referendum dotyczacego ,,Brexit’-u,

znaczaco ros$nie prawdopodobieristwo przebywania w stanie z duza korelacja.
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prawdopodobienstwo przebywania w stanie silnej wspotzaleznosci
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Rysunek 5.20. Prawdopodobienistwo przebywania w stanie duzej korelacji stop zwrotu
indeksow FTSE i WIG w Warszawie (panel gérny) oraz wykres warunkowej wariancji dla
stop zwrotu indeksu FTSE (panel dolny)

Zrédlo: opracowanie wlasne

Podsumowanie

Reasumujac, na GPW w Warszawie sa odczuwalne gwaltowne zawirowania
wystepujace na europejskich rynkach rozwinigtych. W sytuacji gdy na danej giel-
dzie wystepuja bardzo silne spadki, ktérym towarzyszy bardzo duza zmienno$¢
stép zwrotu, istotnie wzrasta korelacja pomigdzy stopami zwrotu indeksu gietdy
warszawskiej z indeksem gietdy, na ktérej wystapit negatywny bodziec.

Efektu tego mozemy nie odczuwaé w relacji gietdy polskiej i innej gieldy,
ktéra réwniez nalezy do grupy rynkéw rozwijajacych sie. Na przyktad w relacji
gietdy polskiej i rosyjskiej zauwazono odwrotng prawidtowos¢, czyli spadek
poziomu wspdizaleznosci na skutek zawirowan na gietdzie rosyjskiej. Nie
odnotowano réwniez efektu zarazenia na skutek kryzysu finansowego migdzy
gietda amerykanska a gietda polska.

Na uwage zastuguje fakt, ze w przypadku relacji gietdy polskiej z gietdami
niemiecka oraz francuska nie kazdy negatywny bodziec, ktéry pojawit si¢ na rynku
niemieckim lub francuskim, miat swoje odbicie w istotnym wzros$cie wspétczynnika

korelacji pomigdzy stopami zwrotu indeksu WIG a indeksu DAX lub CAC.
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5.3. Analiza zmiany struktury powiazan GPW
z innymi gieldami

W podrozdziale tym zostana przedstawione wyniki badafi ilustrujace zmiany
struktury powiazan GPW z rozwinigtymi gietdami Europy Zachodniej, USA i Ro-
sji. Tym razem pod uwage wzigto dtuzszy czas niz w poprzednim badaniu, czyli
od stycznia 1997 do grudnia 2006 roku. Rysunek 5.21 przedstawia dzienne kursy
zamknigcia rozpatrywanych indekséw gietdowych w okresie od stycznia 1997
roku do korica roku 2016%%. Mozna jednak zauwazy¢, ze w pewnych okresach no-
towania rozpatrywanych indekséw sa do siebie podobne. W okolicach 2008 roku
uwidacznia si¢ silny spadek tych notowan spowodowany kryzysem finansowym,
po czym od roku 2009, na gietdach Europy Zachodniej oraz na gietdzie USA,
widzimy mocne odbicie w warto$ciach notowan rozwazanych indekséw gietdo-
wych. Natomiast na gietdzie rosyjskiej, po krétkotrwatym trendzie wzrostowym
w roku 2009, poziom notowari indeksu RTS powrécit do poziomu z okresu kry-
zysu finansowego. Réwniez na warszawskiej gietdzie papieréw wartoSciowych
odbicie po kryzysie finansowym jest duzo stabsze niz w Niemczech, w Wielkiej
Brytanii, w Szwecji i w USA.

Kolejnym etapem prowadzonych badari byla analiza struktury powiazan po-
migdzy warszawska gielda, reprezentowang przez indeks WIG, a innymi gietdami
reprezentowanymi przez indeksy, ktérych notowania zawiera rysunek 5.21 (oraz
indeks CAC).

Do opisu struktury powigzan pomigedzy indeksami gieldowymi ponownie
zastosowano przetacznikowy model Copula-GARCH. Ze wzgledu na inny
okres badania ponownie przeprowadzono analiz¢ wyboru kopuli, ktére byty
uwzglednione w konstrukcji modelu przetacznikowego. Pod uwage wzigto
model, w ktérym przetaczeniu podlegaja dwie kopule normalne, dwie kopule
t-Studenta oraz kopule normalna i Joe-Claytona. Wybér modelu zweryfikowano
odpowiednimi testami, analogicznymi jak w przypadku analiz w krétszym
horyzoncie czasowym. To znaczy, ze do testowania rozkladéw brzegowych
zastosowano procedure Diebolda (1998), natomiast dobér kopul do modelu
zweryfikowano testem, ktory jest modyfikacja procedury testowania opisanej

w podrozdziale 3.5.

38 Na rysunku 5.21 nie uwzgledniono notowan indeksu gieldy francuskiej, gdyz wahania tych
notowan sg prawie identyczne jak na gietdzie niemieckiej.
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Rysunek 5.21. Dzienne notowania indekséw gietdowych w okresie od 1996 do 2016 roku,
kolejno dla gieldy: z Polski, z Niemiec, z Wielkiej Brytanii, ze Szwecji, z Rosji i z USA;
indeksy te zostaty wyrazone w dolarach
Zrédto: opracowanie whasne

Poniewaz przeprowadzony test zgodnosci nie dat jednoznacznego wyniku,
zastosowano test pordwnujacy modele z r6znymi kopulami. W tym celu uzyto
testu Vuonga, ktory zostal opisany w podrozdziale 4.6. W konstrukcji modelu
z dwoma rezimami braly udzial rézne kopule (ktére wystepuja w pakiecie
,VineCopula” w programie R).

W nastgpnym kroku rozwazono model, w ktérym przetaczeniu podlegaja
trzy kopule Gaussa. W celu estymacji nieznanych parametréw modelu zasto-
sowano algorytm EM opisany w podrozdziale 4.2. Nastgpnie najlepszy model
z dwoma rezimami poréwnano z modelem z trzema rezimami, w tym celu sto-
sujac statystyke Vuonga, dla modeli niezagniezdzonych (lub modeli czg$ciowo

pokrywajacych si¢), opisang w podrozdziale 4.6.
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Tabela 5.7 przedstawia wartos$ci estymatoréw nieznanych parametréw mo-
delu kopul Gaussa dla modelu przetacznikowego Copula-GARCH sterowanego
ukrytym procesem Markowa z trzema rezimami konstruowanego dla relacji GPW
w Warszawie z innymi gietdami.

Tabela 5.7. Wartosci estymatoréw parametréw kopul Gaussa dla modelu
przetacznikowego Copula-GARCH sterowanego ukrytym procesem Markowa
7 trzema rezimami, konstruowanego dla relacji gietdy polskiej z gietdami z innych krajéw

Kraj P p2 p3 | p-value
USA 0,141 | 0,251 | 0,670 0,000
Rosja 0,234 | 0,437 | 0,743 0,000
Szwecja 0,272 | 0,508 | 0,804 | 0,000
W.Brytania | 0,278 | 0,391 | 0,705 0,000
Niemcy 0,279 | 0,485 | 0,815 0,000
Francja 0,277 | 0,484 | 0,783 0,000

Parametry p;, p2, p3 oznaczaja wspétczynniki korelacji kopuli Gaussa, z ktérych budowano model
przetacznikowy; do testowania hipotezy zerowej, ze model z trzema stanami Markowa jest
poréwnywalny z modelem z dwoma stanami, zastosowano statystyke LM opisang wzorem (4.39);
obliczone wartosci p-value sa przedstawione w ostatniej kolumnie tabeli

Zrédto: opracowanie wtasne

Druga, trzecia i czwarta kolumna w tablicy 5.7 to wartoSci estymatoréw
wspotczynnikéw korelacji bedacych jednoczesnie parametrami kopuli Gaussa,
odpowiednio w pierwszym (p;), drugim (p,) i trzecim (p3) rezimie. W ostatniej
kolumnie przedstawiono warto$ci p-value dla testu hipotezy zerowej, méwiace;j
0 tym, ze model z trzema rezimami jest poréwnywalny z modelem z dwoma
rezimami, przeciwko hipotezie, ze model z trzema rezimami jest lepszy. Mozna
zauwazyC, ze wszystkie warto$ci p-value zdecydowanie przemawiaja na korzysé
hipotezy alternatywne;.

W okresie badanym relacja gietdy polskiej z innymi gietdami wystgpuje
zatem w trzech stanach, reprezentowanych przez staba, umiarkowang oraz sto-
sunkowo silng wspétzaleznos¢. W tym badaniu miara poziomu wspéizaleznosci
w danym rezimie jest wspolczynnik kopuli Gaussa. Analizujac wyniki zamiesz-
czone w tablicy 5.7, zauwazamy, ze w stanie stabej wspotzaleznosci, dla wza-
jemnej relacji gietdy polskiej z gietda USA, wspétczynnik ten wynosi 0,141. Dla
relacji z gietdami europejskimi waha si¢ on od 0,234 (dla relacji z gietda Rosji)

do 0,279 (dla relacji z gielda Niemiec).
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W drugim rezimie, ktéry charakteryzuje stan umiarkowanej wspétzaleznosci,
wspotczynnik korelacji wyznaczony dla relacji z gielda USA wynosi 0,251,
natomiast dla relacji z Europg przyjmuje wartosci od 0,391 (dla relacji z gietda
Wielkiej Brytanii) do 0,508 (dla relacji z gielda Szwecji). Natomiast w stanie
silnej wspotzaleznosci wspdtczynnik korelacji jest stosunkowo duzy. Najnizszy
— dla relacji z gietda USA, wynosi 0,670, natomiast najwyzszy — dla relacji
z gietda Niemiec — 0,815. Mozna zauwazy¢, ze gietda polska jest najmocniej
zwiazana z gietda niemiecka.

W celu zilustrowania dynamiki zmian poziomu wspétzaleznoSci warszaw-
skiej GPW z badanymi rynkami na rysunku 5.22 przedstawiono wykresy zmie-
niajacej si¢ w czasie warunkowej korelacji Spearmana pomig¢dzy stopami zwrotu
indeksu gieldy polskiej i indeksu z gietdy niemieckiej, francuskiej, brytyjskiej,
szwedzkiej, rosyjskiej oraz amerykanskiej. Dla poréwnania przedstawiono réwniez
wykres warunkowej korelacji liniowej uzyskanej z modelu DCC (rysunek 5.23).

Analizujac wykres warunkowej korelacji przedstawiony na rysunku 5.23, za-
uwazamy co prawda jej wzrost okoto roku 2006, jednak trudno jest jednoznacznie
stwierdzié, ze w tym okresie nastapita zmiana struktury wspoétzaleznosci GPW
z innymi gieldami.

Natomiast analizujac rysunek 5.22, zauwazamy, ze po roku 2006 nastgpuje
zdecydowany skok warto$ci warunkowej korelacji Spearmana pomigdzy stopami
zwrotu indekséw z gieldy polskiej i z gietdy rozwinigtej z Europy Zachodnie;j.
Zastosowanie modelu z trzema rezimami wyraZnie wskazuje, ze przed rokiem
2006 gietda polska byta stosunkowo stabiej zwiazana z innymi gietdami®.

Analizujac wspétzalezno$¢ gietdy polskiej z innymi gietdami, wydaje sig¢
zatem zasadne przyjaé rok 2006 jako poczatek bardziej wnikliwych badan.
Wéwczas, analizujac dane po 2006 roku, mozna rozwazy¢ model tylko z dwoma

rezimami.

3 Dla Rosji przejscie na wyzszy stany zaleznosci jest juz zauwazalny okoto roku 2005.
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Rysunek 5.22. Warunkowy wspdiczynnik korelacji Spearmana wyznaczajacy poziom
wspotzaleznosci warszawskiej GPW z gielda niemiecka (lewy, gérny panel), z gietda
francuska (prawy, gérny panel), z gietda brytyjska (lewy, srodkowy panel),

z gietda szwedzka (prawy, Srodkowy panel), z gietda rosyjska (lewy, dolny panel), z gietda
amerykariska (prawy, dolny panel), uzyskany z modelu przetacznikowego Copula-GARCH
7 trzema rezimami w okresie od stycznia 1996 do grudnia 2016 roku
Zrédto: opracowanie whasne
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Rysunek 5.23. Warunkowy wspétczynnik korelacji uzyskany z modelu DCC-GARCH
wyznaczajacy poziom wspéizaleznosci warszawskiej GPW z gietda niemiecka (lewy, gérny
panel), z gielda francuska (prawy, gérny panel), z gietda brytyjska (lewy, sSrodkowy panel),
7z gietda szwedzka (prawy, sSrodkowy panel), z gietda rosyjska (lewy, dolny panel), z gietda
amerykanska (prawy, dolny panel) w okresie od stycznia 1996 do grudnia 2016 roku
Zrédto: opracowanie whasne

Podsumowanie

Zastosowanie modelu z trzema rezimami wykazato jego przydatno$¢ do
wyznaczenia przyblizonego okresu, po ktérym warszawska GPW przeszta na
wyzsze poziomy wspodlzaleznoSci z rynkami rozwinigtymi. Pomimo ze wyniki
przeprowadzonych analiz byly przedstawione dla kilku losowo wybranych ryn-
kéw, to w przypadku analizy relacji z innymi rynkami zauwazono podobny efekt.
Mozna zatem zdefiniowaé nastgpujace trzy stany relacji warszawskiej GPW z ryn-
kami rozwinigtymi: pierwszy — stan, w ktérym rynki finansowe byty najstabiej
ze soba powiazane, drugi stan — okres dobrej koniunktury i trzeci stan — okres

kryzysu, w ktérym rynki finansowe sa bardzo silnie ze sobg powigzane.
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6. Determinanty zmian jednoczesnych
na wybranych

gieldach papieréw wartosciowych

Po swiatowym kryzysie finansowym teoretycy i praktycy zaczeli zwracad
wigksza uwage nie tylko na istnienie zmian jednoczesnych na migdzynarodowych
rynkach akcji, ale réwniez na szukanie czynnikéw, ktére moga determinowac
te zmiany. Obszar szukania czynnikéw obejmowatl nie tylko sfery zwiazane
bezposrednio z finansami, ale rowniez sfery zwiazane z gospodarka.

Von Furstenberg i Jeon (1989), na podstawie danych dziennych stép zwrotu
indekséw gieldowych w latach 1986-1988, analizowali powiazania pomig¢dzy
gietda USA, Japonii, Wielkiej Brytanii i Niemiec. Biorac pod uwage stopy pro-
centowe, kursy wymiany walut oraz ceny ropy i zlota badali ich wptyw na
wzajemne powiazanie tych gietd. King, Sentana i Wadhwani (1994), analizu-
jac finansowe szeregi czasowe utworzone ze stép zwrotu indekséw gietdowych
z szesnastu §wiatowych gield, doszli do wniosku, ze tylko niewielka czg$¢ zmien-
nosci kowariancji pomigdzy nimi moze by¢ wyjasniona poprzez obserwowalne
zmienne ekonomiczne. Zmiany struktury powiazan tych rynkéw sg raczej wy-
wotane zmianami zmiennych, ktére nie sa obserwowalne. Karolyi i Stulz (1996)
wykryli znaczenie ogloszenh zmiennych makroekonomicznych na zmiany korela-
cji liniowej pomigdzy stopami zwrotu japonskich i amerykarnskich spétek.

Didier i in. (2010) analizujac gietdy USA i 83 innych krajéw w czasie kry-
zysu 2007-2008, stwierdzili, ze dla poziomu wspétzaleznosci (mierzonej wspot-

czynnikiem korelacji liniowej pomigdzy stopami zwrotu indekséw gieldowych)
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tych gietd wazne byty tylko czynniki zwiazane bezposrednio z finansami, pod-
czas gdy wybrane wskazniki makroekonomiczne nie mialy znaczenia w kon-
tekscie tego kryzysu. Mobarek i in. (2016) badajac rynki rozwinigte (Australia,
Kanada, Francja, Niemcy, Hongkong, Wtochy, Japonia, Szwecja, Wielka Brytania
i Stany Zjednoczone) oraz rynki wschodzace (Argentyna, Brazylia, Chile, Chiny,
Indie, Indonezja, Korea, Malezja, Rosja i Potudniowa Afryka) w okresach kry-
zysu 1 poza nimi zauwazyli, ze w czasie kryzysu stopa wzrostu PKB, inflacja
i stopy procentowe sg istotne dla wspéizaleznosci rynku rozwijajacego si¢ z ryn-
kiem rozwinigtym. Nie wykryli natomiast czynnikéw transmisji kryzysu migdzy
rynkami rozwinigtymi.

Znaczenie amerykanskich doniesien o makroekonomicznych danych na
relacj¢ pomigdzy stopami zwrotu, zmienno$cig i obrotem na trzech europejskich
rynkach akcji, we Frankfurcie, w Wiedniu i w Warszawie, byly pokazane w pracy
Gurgula, Lacha i Wéjtowicza (2016).

Gomes i Taamouti (2016) dla Stanéw Zjednoczonych oraz Francji, Niemiec,
Wioch i1 Hiszpanii, opierajac si¢ na wybranych informacjach z Google Trends
zwiazanych z dziatalno$cia gospodarcza, skonstruowali czynniki, ktére reprezen-
tuja pewne wskazniki makroekonomiczne. Tak skonstruowane zmienne wplywaja
istotnie na kowariancj¢ pomigdzy stopami zwrotu indekséw analizowanych gield.
Czapkiewicz i in. (2018) badali wptyw zmiennych makroekonomicznych, takich
jak stopa bezrobocia, indeks CPI, indeks produkcji przemystowej oraz rentow-
nos¢ 10-letnich obligacji na wspélzaleznos¢ gietd z krajow grupy G6.

W wielu pracach pojawia si¢ watek zmiennosci na rynkach akcji i jej
wpltywu na wzajemne powiazania pomiedzy gietdami. Longin i Solnik (1995),
badajac miesigczne nadwyzkowe stopy zwrotu z wybranych rynkéw rozwinigtych
(od 1960 do 1990 roku) stwierdzili, ze korelacja liniowa miedzy tymi stopami
zwrotu wzrasta wraz ze wzrostem ich warunkowej zmiennodci. Jednocze$nie
informacje o przysztej zmiennosci stép zwrotu moga zawiera¢ zmienne ekono-
miczne, takie jak stopa dywidendy i stopy procentowe.

Ramchand i Susmel (1998) stwierdzili, ze zwiazek rynku USA z innymi
rynkami jest dwa, trzy razy silniejszy, gdy na rynku amerykafiskim panuje
duza zmienno$¢. Natomiast migdzy innymi King i Wadhwani (1990), Chesnay
i Jondeau (2001), Longin i Solnik (2001), Ang i Bekaert (2002), Forbes i Chinn
(2004) i Knif i in. (2005) wykazali, ze wzrost pozioméw wspétzaleznosci gietd

nastepuje przede wszystkim w wyniku gwaltownych spadkéw na tych gietdach.
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Autorzy w swoich badaniach analizowali réwniez znaczenie zmiennosSci im-
plikowanej, takiej jak VIX (volatility index) na zachowanie si¢ cen akcji na giet-
dach. Boudt i in. (2012) zbadali znaczenie indeksu zmiennos$ci (VIX) w zmien-
nosci stop zwrotu oraz dynamice korelacji najwigkszych bankéw depozytowych
USA z okresu 1994-2011. Do swoich badan autorzy wykorzystali przetaczni-
kowy model Copula-GARCH sterowany ukrytym taricachem Markowa, w ktérym
macierz przejscia uzaleznili od indeksu VIX.

Wptyw indeksu VIX na wspéizalezno$¢ pomigdzy wybranymi spétkami na-
lezacymi do indeksu S&P 500 (Ford, Hewlett-Packard, IBM) byt rozwazany
w pracy Bauwens, Otranto (2016). Do zbadania tej zaleznoSci autorzy wykorzy-
stali kilka modeli, migdzy innymi modyfikacj¢ modelu DCC oraz RSDC (Ran-
dom Switching for Dynamic Correlation*®). Efekt zmiennosci rynku amerykan-
skiego w zachowaniu si¢ stép zwrotu rynkéw azjatyckich byt badany w pracy
Aloy i in. (2013). Rola indeksu VIX w poziomie wspéizaleznosci kilku wybra-
nych gietd europejskich oraz gietdy amerykanskiej byta réwniez badana w pracy
Czapkiewicz i Jamera (2016).

Opréez indeksu VIX, Boudt i in. (2012) zbadali znaczenie indeksu TED
spread w zmiennoSci stop zwrotu oraz dynamice korelacji anlizowanych spétek
na gietdzie w USA z okresu 1994-2011. Jak podaje literatura przedmiotu,
indeks ten ma bardzo duze znaczenie w ksztaltowaniu si¢ cen na rynkach akcji.
Zagadnienie to poruszali w swoich pracach migdzy innymi: Luttmer (1996),
Bernardo 1 Welch (2003), Ashcraft i in. (2010).

W literaturze jest wiele prac réwniez na temat oddziatywania cen surowcéw
na gieldy. Badaniem istnienia relacji dlugookresowych pomigdzy cena ropy
a cenami akcji w krajach bedacych gtéwnymi importerami ropy zajmowali
si¢ miedzy innymi Sadorsky (1999), Cong i in. (2008), Park i Ratti (2008).
Okazato sig, ze zmiany ceny ropy wywotuja tylko krétkotrwaly wplyw na
zachowanie si¢ akcji na gietdzie. Efekt gwaltownych zian ceny ropy na rynkach
finansowych krajow uzaleznionych od ceny tego surowca zauwazyli rdwniez
Miller i Ratti (2009), Cunado i Perez de Garcia (2005). Istnienie dodatnich
zalezno$ci pomiedzy cena ropy i cena akcji wykazali Ferson i Harvey (1994),
Huang i in. (1996), Kilian i Park (2009), Apergis i Miller (2009), Narayan
i Narayan (2010). Dodatnia zalezno$¢ wystgpuje giéwnie w krajach bedacych

40 Model RSDC opisal w swojej pracy Pelletier (2006).
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eksporterami ropy*'. Temat dotyczacy znaczenia ceny miedzi w zachowaniu sie
cen akcji na gieldzie réwniez byl podejmowany w literaturze. Zagadnieniem tym
zajmowali si¢ migdzy innymi Jaunky (2103), Sadorsky (2014), Creti 1 in. (2013),
Liu i An (2011) oraz Lee (2013). Ceny surowcéw, jako czynnik determinujacy
wspotzaleznos$¢ gietd, rozwazyli migdzy innymi Von Furstenberg i Jeon (1989).

W rozdziale tym przedstawiono wyniki badafi na temat determinantéw

wspdtzaleznosci wybranych gietd. Zostaly one podzielone na cztery grupy:

1) czynniki reprezentujace zmienno$é: VIX oraz VSTOXX;

2) stopy procentowe, wskaznik TED oraz rentowno$¢ 10-letnich obligaciji;

3) ceny kontraktéw terminowych na wybrane surowce: ropg i miedz;

4) wybrane zmienne makroekonomiczne.
Analogicznie jak w podrozdziale 5.2, pod uwage wzigto dzienne kursy zamknie-
cia indekséw gieldowych z okresu od stycznia 2016 do grudnia 2016 roku. Ana-
lizowane indeksy gietdowe pochodzity z Polski (indeks WIG), z Niemiec (indeks
DAX), z Francji (indeks CAC), z Wielkiej Brytanii (indeks FTSE), ze Szwecji
(indeks OMX), z Rosji (indeks RTS) oraz z USA (indeks S&P500). Statystyczny
opis tych danych byt przedstawiony w podrozdziale 5.2.

W badaniu, w ktérym analizowano znaczenie rentownos$ci 10-letnich obliga-
cji na poziom wspétzaleznodci pomigdzy gieldami nie brano pod uwage Rosji.
Natomiast w badaniu dotyczacym roli zmiennych makroekonomicznych, takich
jak indeks produkcji, inflacja czy bezrobocie, objeto tylko cztery rynki europej-
skie: Niemcy, Francj¢, Wielka Brytani¢ oraz Polske. Dane makroekonomiczne
pochodza z bazy Eurostatu, ktérej wytyczne dotyczace metodologii ich opraco-
wywania zapewniaja ich poréwnywalno$¢ migdzy krajami.

Wryniki badari dotyczacych wptywu indeksu VIX (oraz dla poréwnania in-
deksu VSTOXX) na wspétzalezno$¢ pomigedzy rynkami Europy jest rozszerze-
niem i uzupetnieniem wynikéw, ktére zostaty opublikowane w pracy Czapkie-
wicz i Jamera (2016). Réwniez wyniki badan dotyczacych roli wybranych zmien-
nych makroekonomicznych sa rozszerzeniem i uzupetnieniem wynikéw, ktdre
zostaly opublikowane w pracy Czapkiewicz i in. (2018). Pozostale wyniki ba-

dan sa zamieszczone wylacznie w tej monografii i sag wktadem wtasnym autorki.

41 Problemem zaleznosci pomigdzy cena ropy oraz cenami akcji zajmowali sie réwniez Jones i Kaul
(1996), Mohanty i in. (2011), Fayyad i Daly (2011), Hammoudeh i Li (2005), Masih i in. (2011),
Ciner (2001), Sadorsky (2001), El Sharif i in. (2005), Malik i Ewing (2009), Akoum i in. (2012),
Basher i in. (2012), Rafailidis i Katrakilidis (2014).
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Model i jego weryfikacja

Model dla jednowymiarowych szeregéw stop zwrotu zostat juz przedysku-
towany w ostatnim rozdziale. Do opisu stép zwrotu, ktére uwzgledniaja zmiany
kursu dolara model AR (1)-GARCH (1,1) z warunkowym rozktadem sko$nym
t-Studenta okazat si¢ wystarczajaco skuteczny. W wyniku poddania go procedu-
rze testowania, ktéra szczegélowo zostata opisana w podrozdziale 2.5, uzyskano
wyniki, ktére sa zaprezentowane w tablicy 5.2. Natomiast w badaniu, w kto-
rym zanalizowano znaczenie zmiennych makroekonomicznych, takich jak indeks
produkcji, inflacja czy bezrobocie dla rynkéw z Europy, stopy zwrotu odpowied-
nich indekséw gietdowych zostaty skorygowane o zmiany kursu euro. Wéwczas
do opisu takich finansowych szeregéw czasowych skuteczniejszy okazat si¢ mo-
del AR (1)-GJR-GARCH (1,1) z warunkowym rozktadem t-Studenta. W wyniku
poddania go procedurze testowania*? uzyskano wyniki, ktére przedstawiono w ta-
blicy 6.1.

Tabela 6.1. Wyniki dla procedury testowania modelu AR (1)-GJR-GARCH (1,1)

Indeks | p(1) p(2) pB) p@) p
Francja | 0,269 0,999 0,147 0996 0,223
Niemcy | 0,405 097 0436 0976 0,153
W. Brytania | 0,359 0,011 0,53 0,035 0,524
Polska | 0,493 0441 0,687 0,361 0,765

p(k) — warto$ci p-value dla statystyki testujacej hipotezg zerowa o braku autokorelacji
momentéw rzgdu k dla przeksztatlconych przez dystrybuante rozktadu warunkowego reszt
modelu; p — warto$¢ p-value dla testu Kolmogorowa-Smirnowa dotyczacego zgodnoSci
z rozktadem jednostajnym na przedziale [0, 1]

Zrédto: opracowanie wtasne

Na poczatek, do opisu struktury powiazan pomigdzy stopami zwrotu, zostat za-
stosowany przelacznikowy model Copula-GARCH ze stata macierza przejscia P,
gdzie:

piu l—pn
P= . 6.1
l—pyn  pn ©.1)

Tak jak w poprzednich badaniach (rozdziat 5), uzyto modelu przetacznikowego

Copula-GARCH, w ktérym przetaczeniu podlegaty dwie kopule t-Studenta.

42 Procedura jest opisana w podrozdziale 2.4.
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Nastgpnie zbudowano przetacznikowy model Copula-GARCH z mechani-
zmem TVPMS, co oznacza, ze przetaczenie w modelu sterowane jest wedlug

ukrytego tancucha Markowa, w ktérym macierz przejScia ma postac:

exP(xtT—IBI) 1 exp(x,T,]ﬁl)

po| ) rCb) | 62)
_ €xp(xlflﬁ2) exp(x,,lﬁz)
1+exp(xf71ﬁ2) 1+€XP(XIT7152)
gdzie x,—1 = [1,fi—1,-.-, fK’,_l]T jest wektorem analizowanych czynnikéw

obserwowanych w chwili + — 1. Odpowiednie elementy macierzy P; beda
oznaczane symbolem p;;(t).

W celu weryfikacji, czy dany czynnik ma znaczenie dla struktury powia-
zan pomigdzy stopami zwrotéw indekséw gieldowych, zostanie wykonany test
poréwnania modelu z mechanizmem TVPMS i modelu ze statla macierza przej-
Scia (model MS). Do testowania hipotezy zerowej zakladajacej, ze dwa mo-
dele: przetacznikowy model Copula-GARCH z dynamiczna macierza przejScia
P, oraz przetacznikowy model Copula-GARCH ze stala macierza przejscia P sa

poréwnywalne, uzyto statystyki:

LM =2(£,(81) — £(65)). (6.3)

Wystepujace we wzorze wyrazenia ¢1(01) oraz ¢,(0,) oznaczaja wartosci funk-
cji log-wiarogodno$ci odpowiednio dla modelu z dynamiczna macierza przejscia
oraz dla modelu ze stala macierza przejscia. Dyskusja dotyczaca zasad i wtasnosci
tego testu byta przedstawiona w podrozdziale 4.6. Jesli hipoteza zerowa zostanie
odrzucona, wéwczas wnioskujemy, ze czynniki fi, ..., fx maja wplyw na prawdo-
podobienstwa macierzy przejsScia P;, a w konsekwencji na strukturg wzajemnych
powiazaf pomiedzy gietdami. Jesli teraz jako miarg poziomu wspéizaleznoSci po-
migdzy gietdami przyjmiemy warunkowy wspdiczynnik korelacji Spearmana opi-
sany réwnaniem 5.3, to kierunek wplywu rozwazanych czynnikéw na poziom tej

wspo6tzaleznosci okreslaja odpowiednie sktadowe wektoréw B oraz B,.

6.1. Zmiennos¢ implikowana

»Indeks zmienno$ci”’, zwany réwniez ,,indeksem strachu”, jest miarg niepew-
nosci, ktéra wiaze si¢ z ryzykiem podejmowania dziataii na danym rynku. Ist-

nieje kilka koncepcji obliczania takiej zmiennos$ci. Czgsto wykorzystywana jest
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metoda zmiennoSci implikowanej wyznaczonej dla opcji na podstawie ich cen,
ktére sa ustalane przez rynek*. Majac cene opcji wyceniona przez rynek, mozna
oszacowa¢ zmienno$¢ (czyli warunkowa wariancje), ktéra odzwierciedla niepew-
nos$¢ odczuwana przez uczestnikéw rynku. Indeksy zmienno$ci oparte na cenie
opcji sg tworzone na rynkach rozwinigtych, gdzie ptynnos¢ na rynku opcji jest
stosunkowo duza. Najbardziej znanymi indeksami tego typu sa VIX oraz VSTOXX.

Indeks VIX zostal wprowadzony na Chicago Board Option Exchange w 1993
roku. Mierzy on 30-dniowa oczekiwang zmienno$¢ implikowana opcji na indeks
S&P500 (SPX) i wskazuje na zmienno$¢ generowang faktycznie przez rynek i jego
uczestnikéw. Indeks VIX bardzo szybko stat si¢ gtéwna miara zmiennosci catego
amerykanskiego rynku. Na podobnej zasadzie jest konstruowany indeks VSTOXX
(od roku 2005). Indeks ten bazuje na cenach opcji na Euro STOXX 50. Rysunek 6.1
przedstawia wykres dziennych notowan wartoséci indekséw VIX oraz VSTOXX
w latach 2006-2016.

VIX

70

T T T T T T T T
2007 2008 2009 2010 2011 2012 2013 2015

VSTOXX

40 60 80
1 |

20

I I I I I I I I
2007 2008 2009 2010 2011 2012 2013 2015

Rysunek 6.1. Wartosci indeksu VIX oraz VSTOXX w latach 2006-2016
Zrédto: obliczenia whasne

Analizujac wykresy zauwazamy, ze okresy, w ktérych wystepuje bardzo duza
zmienno$¢, s takie same na obu rynkach: amerykanskim i europejskim. Jest to
dodatkowy argument wskazujacy na silne powiazanie nastrojéw inwestoréw na
wszystkich rynkach akcji. Gwattowne wzrosty tych indekséw pokrywaja si¢ z okre-

sami kolejnych fal kryzysu finansowego, ktéry zostat zapoczatkowany w roku 2008.

43 Mozna tez zastosowaé model Blacka-Scholesa (lub bardziej rozbudowany model wyceny opcii).
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Wyniki badan

Przed przystapieniem do dalszych badar, testem Dickeya-Fullera zweryfiko-
wano stacjonarno$¢ szeregéw VIX oraz VSTOXX. Po zastosowaniu tego testu
otrzymano: p-value = 0,038 dla zmiennej VIX oraz p-value = 0,022 dla zmien-
nej VSTOXX, co w obu przypadkach swiadczy o odrzuceniu hipotezy zerowej,
zakladajacej niestacjonarno$¢ analizowanych szeregéw czasowych.

Do opisu struktury powiazan pomigdzy szeregami stép zwrotu wykorzystany
zostal przetacznikowy model Copula-GARCH z dynamiczna macierza przejscia F;,

przedstawiong zaleznoScia (6.2), w ktérej wyrazenie x,T_IB ; przyjmuje postac:
xBi=By+BiVIX ), i=1,2. (6.4)
Podobne badanie przeprowadzono réwniez dla indeksu VSTOXX, tj.:
x B, =PBi+BiVSTOXX,_y), i=1,2. (6.5)

Wyniki oszacowania parametréw modelu prezentuje tablica 6.2. Pierwsze
dwie kolumny przedstawiaja wspotczynniki korelacji bedace parametrem kopuli
t-Studenta odpowiednio w pierwszym i drugim stanie. Zaktadamy, ze stan pierwszy
odpowiada za silniejsza korelacj¢, natomiast stan drugi — za stabsza. Kolejne
kolumny przedstawiaja parametry zaleznosci (6.4), odpowiednio w pierwszym
i w drugim stanie.

Wartosci p-value dla testu istotnosci sktadowych wektoréw B, B, zostaly wy-
znaczone numerycznie** i sa podane w nawiasie pod ocena nieznanych parametréw.
Ostatnia kolumna w tablicy 6.2 podaje warto$¢ statystyki testowej opisanej wzo-
rem (6.3), pod ktéra zamieszczona zostala (rowniez w nawiasie) odpowiadajaca jej

warto$¢ p-value.

44 W celu wyznaczenia wariancji estymatotéw nieznanych parametréw obliczano odpowiedni hesjan.
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Tabela 6.2. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczna macierza
przejscia uzalezniong od VIX, zastosowanego do opisu struktury powiazan
pomiedzy gietdami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj P B B g B | LM
USA
Polska 0,628 0,245 2,885 —0,026 3,761 —0,04 | 1,698
(0,000)  (0,000) (0,001 (0464)  (0,000)  (0,224) | (0,428)
Niemcy 0,762 0451 —1,334 0,258 1,500 0,075 | 23,854
0,000) (0,000  (0,28) 0,002)  (0,502)  (0,392) | (0,000)
Francja 0,776 0,496 —-2,376 0,321 1,792 0,077 | 29,331
(0,000)  (0,000)  (0,108) (0,001) (0,229  (0217) | (0,000
W. Brytania | 0,686 0,443 —4,544 0,592 4,621 0,004 18,08
(0,000)  (0,000) (0,218) (0,019) (0,016) (0,964) (0,000)
Szwecja 0,715 0452 —6,144 0,640 4,257 —0,003 | 19,411
(0,000)  (0,000) (0,061) (0,006) (0,000) (0,951) (0,000)
Rosja 0,626 0,267 —5,110 0,633 3,930 0,067 | 14,874
(0,000)  (0,000)  (0,233) 0,021)  (0,264)  (0,595) | (0,001)
Niemcy
Polska 0,807 0451 2,121  -0,003 2,487 —0,005 | 0,046
(0,000)  (0,000) (0,004) (0,937) (0,000) (0,861) 0,977)
Francja 0,975 0,908 1,990 0,037 3,239 —0,036 | 11,926
(0,000)  (0,000)  (0,002) 0,137)  (0,000)  (0,078) | (0,003)
W. Brytania | 0,863 0,665 3,236 0,031 4976 —0,126 | 15,326
(0,000)  (0,000)  (0,002) 0,999)  (0,000)  (0,023) | (0,000)
Szwecja 0917 0,789 3,176 0,023 5301 —0,068 | 12,977
(0,000)  (0,000)  (0,001) (0,575)  (0,000)  (0,042) | (0,000)
Rosja 0,646 0,225 4,887 —0,042 3965 —0,056 | 2,387
(0,000)  (0,001) (0,000) (0,239) (0,000) (0,284) (0,303)
USA 0,762 0451 -—1,333 0,258 1,501 0,075 | 23,854
(0,000)  (0,000) (0,281) (0,002) (0,502) (0,392) (0,000)
W. Brytania
Polska 0,717 0,374 2902 -0,033 6,333 —0,187 | 17,787
(0,000)  (0,000) (0,000) (0,273) (0,000) (0,000) (0,000)
Niemcy 0,864 0,672 3,212 0,002 4,439 —0,126 | 15,326
(0,000)  (0,000) (0,001) (0,986) (0,000) (0,023) (0,000)
Francja 0,864 0,636 —0,044 0216 4,797 —0,144 | 27,894
(0,000) (0,000)  (0,983) 0,049)  (0,009)  (0,142) | (0,000)
Szwecja 0,837 0,547 0,005 0,166 3,463 —0,113 | 27,338
(0,000) (0,000  (0,997) 0,056)  (0,006)  (0,142) | (0,000)
Rosja 0,735 0,369 2,906 0,032 4,102 —0,033 | 4,629
(0,000) (0,000)  (0,014) (0,619)  (0,000)  (0350) | (0,099)
USA 0,686 0,443 —4,544 0,592 4,621 0,004 18,08
(0,000)  (0,000) (0,218) (0,019) (0,016) (0,964) (0,000)
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Tabela 6.2. (cd.)

Kraj p1 p2 Bo B! Bs B} LM

Polska

Niemcy 0,807 0,451 2,121 —0,003 2,487 —0,005 | 0,046
(0,000)  (0,000) (0,004) (0,937) (0,000) (0,861) 0,977)

Francja 0,780 0,458 1,747 0,011 2,042 0,001 0,311

(0,000)  (0,000)  (0,029)  (0,708)  (0,017)  (0,975) | (0,856)

W. Brytania | 0,717 0,374 2,902 —-0,033 6,333 0,187 | 17,787
(0,000)  (0,000)  (0,000)  (0.273)  (0,000)  (0,000) | (0,000)

Szwecja 0,785 0,501 —-0,475 0,155 1,631 0,083 4,308
(0,000)  (0,000) (0,684) (0014  (O11)  (0,152) | (0,116)

Rosja 0,716 0,346 0,285 0,243 3,923  —0,019 | 9,699
(0,000)  (0,000) (0912)  (0,192)  (0,040)  (0,871) | (0,008)
USA 0,628 0,245 2,885 —-0,026 3,761 —0,040 | 1,697

(0,000)  (0,000)  (0,001)  (0464)  (0,000)  (0224) | (0428)

Parametry p;, py oznaczaja wspétczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; parametry ﬁl:’ , gdzie i =0,1; j = 1,2 to wspdiczynniki zaleznosci (6.4) dla
prawdopodobiefistw pozostania w j-tym stanie; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze
model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza
przejscia (MS), to: LM = 2(£(01) — £r(6>)), w ktérej £(0;) oraz £ (6,) sa wartoSciami funkcji
log-wiarogodno$ci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédlo: opracowanie wlasne

Na poczatek przedyskutowane zostana wyniki dotyczace struktury powiazan
gietdy USA z innymi gietdami. W wyniku poréwnania modelu przetacznikowego
z mechanizmem TVPMS i modelem przetacznikowym ze stalag macierza przejscia,
zastosowanych do opisu dwuwymiarowego szeregu czasowego utworzonego ze
stép zwrotu indeksu S&P500 oraz indeksu gietdy europejskiej, otrzymana warto$¢
statystyki testowej LM i odpowiadajaca jej wartoS¢ p-value wyraznie wskazuja na
odrzucenie hipotezy zerowej mowiacej o tym, ze dwa modele sa ze soba porow-
nywalne. W ten sposéb zostat wykazany wptyw indeksu VIX na wspétzaleznosé
pomigedzy badanymi gieldami. Nie zostal wykazany jedynie wptyw zmienno$ci
implikowanej VIX na wspétzalezno$¢ gietdy amerykanskiej z gielda polska. Aby
odpowiedzieé na pytanie, jaki jest kierunek wplywu tego indeksu na poziom analizo-
wanej wspétzaleznosci, nalezy wziaé pod uwage istotno$¢ parametrow Bi (i = 1,2).
Jak nalezato si¢ spodziewaé — majac na wzgledzie wczesniejsze dyskusje-wzrost
indeksu VIX zwigksza prawdopodobiefistwo pozostania w stanie duzej korelacji

pomiedzy stopami zwrotéw analizowanych indekséw gietdowych.
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Dodatnie, statystycznie istotne warto$ci parametru Bll wskazuja na fakt, ze
jezeli rosnie indeks VIX, to réwniez wzrasta prawdopodobieristwo p1i(t), a to
oznacza wzrost warunkowego wspétczynnika korelacji Spearmana. Natomiast nie
uzyskano statystycznej istotnosci wptywu tego indeksu na prawdopodobiefistwo
p2(t) (parametr B jest nieistotny), co oznacza, ze jezeli rynki sa w stanie
rownowagi, to zmiana indeksu VIX nie wptywa na rozwazana wspétzaleznosé.
Zatem w relacji gietdy amerykanskiej z rynkami Europy Zachodniej i Rosji indeks
zmiennoS$ci VIX odgrywa znaczaca rolg tylko wéwczas, gdy rynki juz sa w stanie
silniejszej wspotzaleznosci. Niewatpliwie na taki wynik ma wplyw istniejaca
réznica czasowa pomiedzy gietda amerykanska i gielda europejska.

Inaczej przedstawia si¢ sytuacja, gdy zostana rozwazone dwa rozwinigte
rynki pochodzace z Europy Zachodniej. Zauwazamy, ze dla tych par rynkdéw,
dla ktorych statystyka LM i odpowiadajaca jej warto$¢ p-value wykazaly zna-
czacy wplyw indeksu zmiennoS$ci na badang wspétzaleznos¢, to zmiana indeksu
VIX ma znaczenie wtedy, gdy rynki przebywaja w stanie drugim. Badajac re-
lacje¢ gietdy niemieckiej z rynkami Europy Zachodniej, dla ktérych statystyka
LM przyjmuje stosunkowo duze wartoSci (p-value = 0,00), zauwazamy wyste-
powanie dodatnich warto$ci estymatoréw parametréw [5’11 (parametry okazaty sig¢
jednak statystycznie nieistotne) oraz ujemne, statystycznie istotne, parametry Blz.
Natomiast nie odnotowano statystycznie istotnego wptywu wskaZnika VIX na po-
ziom wspétzaleznosci gieldy niemieckiej z gietda polska oraz z gietda rosyjska.

Uzyskane wyniki testu LM dla relacji gietdy w Londynie z gietdami
Europy Zachodniej réwniez potwierdzaja znaczenie indeksu VIX w poziomie
ich wspoétzaleznosci. Zauwazamy tu jednak istotne oddziatywania indeksu VIX
zaréwno na prawdopodobieristwo pi(t), jak i pa(f). Na przyktad dla relacji
gietdy brytyjskiej z gietda niemieckq uzyskano statystycznie istotny parametr
B2 (B} = —0,126), podczas gdy dla relacji gieldy brytyjskiej z gietda francuska
uzyskano statystycznie istotny parametr ﬁll (ﬁll =0,216). Na poziomie istotnosci
10% istotny réwniez okazal si¢ parametr 3] (B! = 0,166) w relacji gietdy
brytyjskiej z gietda szwedzka.

Przechodzac teraz do dyskusji na temat wzajemnej relacji GPW w Warsza-
wie z innymi analizowanymi gietdami, zauwazamy, ze oprécz relacji z gielda
Wielkiej Brytanii, gdzie dla testu LM uzyskano p-value < 0,05, nie wykazano
znaczenia tego indeksu w relacjach z innymi gietdami. Dla relacji tej istotny
okazat si¢ parametr B2 (8% = —0,187).
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W relacji z gietda rosyjska, pomimo iz odnotowano warto$¢ statystyki
LM = 4.629 oraz towarzyszacy jej poziom istotnosci p-value = 0.099, parametry
Bl i B? okazaty sie nieistotne.

Badanie zostalo réwniez przeprowadzone dla indeksu VSTOXX. Wyniki
oszacowania parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczna macierza przej-
Scia uwarunkowana od indeksu VSTOXX, zastosowanego do opisu struktury
powigzan pomigdzy stopami zwrotu analizowanych indekséw gietdowych, przed-

stawione zostaty w tablicy 6.3.

Tabela 6.3. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczna macierza
przejscia uzalezniong od VSTOXX, zastosowanego do opisu struktury powiazan
pomigdzy gieldami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj p1 P2 By B! B3 B? LM

USA

Polska 0,628 0,239 2,510 —0,010 3,948 —0,045 3,245
0,000) (0,000 (0.032)  (0.816)  (0.000)  (023) | (0.197)

Niemcy 0,762 0,491 —1,840 0,245 4,258 —0,027 | 23,486
0,000) (0,000 (0.295)  (0.013)  (0.024)  (0.584) | (0.000)

Francja 0,772 0,496 —2,833 0,271 1,970 0,054 25,817

(0,000)  (0,000) (0,097) (0,001) (0,238) (0,319) (0,000)
W. Brytania | 0,683 0,409 —4,168 0,375 4474 —-0,037 | 19,14
(0,000)  (0,000) (0,328) (0,089) (0,034) (0,522) (0,000)

Szwecja 0,707 0,449 3,988 0,367 3978 —0,001 | 22,371
(0,000)  (0,000)  (0,960) (0,003)  (0,020)  (0,983) | (0,000)

Rosja 0,623 0,27 —-4987 0444 3399 0,062 | 13,531
(0,000)  (0,000)  (0,210) (0,014)  (0,159)  (0,447) | (0,001)

Niemcy

Polska 0,812 0,458 1,001 0,043 2,092 0,014 2,026
(0,000)  (0,000) (0,236) (0,173) (0,003) (0,519) (0,363)

Francja 0,973 0,890 0,104 0,090 1,314 0,006 | 58,963

(0,000)  (0,000) (0,892) (0,004) (0,111) (0,831) (0,000)

W. Brytania | 0,866 0,675 2,736 0,019 5,719 —-0,128 | 17,030
(0,000)  (0,000) (0,087) (0,797) (0,001) (0,049) (0,000)

Szwecja 0916 0,786 1,779 0,072 5,153 —0,056 | 14,187
(0,000)  (0,000) (0,129) (0,125) (0,000) (0,040) (0,001)

Rosja 0,675 0,256 2,857 0,052 3,297 -0,008 | 1,690
(0,000)  (0,000) (0,065) (0,421) (0,000) (0,803) (0,431)
USA 0,761 0,491 —1,839 0,245 4,259 —0,027 | 23,486

(0,000)  (0,000) (0,295) (0,013) (0,023) (0,583) (0,000)
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Tabela 6.3. (cd.)

W. Brytania
Polska 0,709 0,380 0,204 0,106 2,605 —-0,018 | 14,219
(0,000) (0,000)  (0,885)  (0,044) (0,058)  (0,690) | (0,001)
Niemcy 0,865 0,669 2,251 0,039 4987 —0,103 | 16,828
(0,000)  (0,000) (0,098) (0,523)  (0,000) (0,049) (0,000)
Francja 0,875 0,658 1,178 0,085 4,675 —0,122 | 26,593
(0,000)  (0,000) (0,371) (0,144)  (0,002) (0,058) (0,000)
Szwecja 0,843 0,553 —0,06 0,121 2,854 —0,062 | 25,206
(0,000) (0,000)  (0,963)  (0,069) (0,024)  (0,296) | (0,000)
Rosja 0,725 0,353 0,894 0,117 3,841 —-0,019 | 9,879
(0,000) (0,000)  (0,633)  (0,203) (0,001)  (0,689) | (0,007
USA 0,683 0410 —-4,177 0376 4,480 —0,037 | 19,140
(0,000)  (0,000) (0,329) (0,089)  (0,034) (0,520) (0,000)
Polska
Niemcy 0,813 0458 1,001 0,043 2,093 0,014 2,026
(0,000)  (0,000) (0,236) (0,173)  (0,003) (0,519) (0,363)
Francja 0,784 0462 1,029 0,037 1,989 0,003 2,630
(0,000) (0,000) (0332)  (0,311) (0,037) (0915 | (0,269)
W. Brytania | 0,709 0,380 0,212 0,106 2,607 —0,018 | 14,219
(0,000)  (0,000)  (0,880)  (0,044) (0,058)  (0,689) | (0,001)
Szwecja 0,783 0,501 -1,713 0,179 1,468 0,074 9,505
(0,000)  (0,000) (0,215) (0,004)  (0,203) (0,173) (0,009)
Rosja 0,728 0,352 1,551 0,107 4,440 —-0,049 | 9,807
(0,000)  (0,000) 0,414) (0,256)  (0,005) (0,451) (0,007)
USA 0,633 0,305 —-1,991 0,202 2,534 0,056 3,557
(0,000) (0,000)  (0,409)  (0,056) (0,125)  (0,326) | (0,169)

Parametry p;, p» oznaczaja wspdtczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; parametry Bij ,gdzie i =0,1; j = 1,2 to wspbiczynniki zaleznosci (6.5) dla
prawdopodobiefistw pozostania w j-tym stanie; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze
model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza
przejscia (MS), to: LM =2(£(01) — £r(62)), w ktérej £(0;) oraz £ (6,) sa wartoSciami funkcji
log-wiarogodno$ci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédto: opracowanie wiasne

Jesli poréwnamy rezultaty przeprowadzonych badan dla indeksu VIX oraz
VSTOXX, to uzyskujemy te same wnioski. Oba indeksy w réwnym stopniu wply-
waja na wspotzaleznos¢ analizowanych gietd. Wyniki dotyczace wptywu indeksu
VSTOXX na strukture powiazan gietdy USA z innymi gietdami obrazuja ten sam
kierunek wptywu co indeks VIX. Réwniez indeks VSTOXX nie ma istotnego

znaczenia dla poziomu wspdéizaleznosci gietdy amerykanskiej z gielda polska.

153



Podobne wnioski, co w poprzednim badaniu, uzyskujemy analizujac wyniki
dotyczace relacji gieldy niemieckiej z rynkami Europy Zachodniej. Dla relacji
z gietda Wielkiej Brytanii i z gielda Szwecji uzyskano statystycznie nieistotne
parametry Bll (wartosci estymatoréw tych parametréw sa dodatnie) oraz ujemne,
statystycznie istotne, parametry [312 . Jedynie dla relacji z gietda Francji statystycz-
nie istotny okazat si¢ parametr ﬁll (ﬁll =0,090). Nie odnotowano statystycznie
istotnego wptywu wskaznika VSTOXX na poziom wspétzaleznosci gietdy nie-
mieckiej z gietda polska oraz z gielda rosyjska.

Réwniez uzyskane wyniki dotyczace relacji gietdy Wielkiej Brytanii z giet-
dami Europy Zachodniej niewiele si¢ r6znig od wynikéw z poprzedniego badania.
Dla relacji z gielda niemiecka uzyskano statystycznie istotny parametr [312 Na po-
ziomie istotnoSci 10% réwniez istotny okazat si¢ parametr Bll (ﬁll =0,21) wrelacji
z gietda szwedzka. W relacji z gielda rosyjska parametry [311 i [312 okazaly si¢ nie-
istotne. Jednak — w przeciwienstwie do wczesniejszych rezultatéw — dla relacji
gietdy brytyjskiej z gietda francuska uzyskano statystycznie istotny parametr [312
(Bl1 = —0.122). Ponadto indeks VSTOXX ma istotne znaczenie dla poziomu wspét-
zaleznoé$ci gieldy brytyjskiej z gietda polska, kiedy oba rynki znajduja si¢ w stanie
silnej wspdtzaleznosci. Istotny bowiem okazat si¢ parametr [311 (ﬁll =0.106).

Indeks VSTOXX, podobnie jak VIX, ma znaczenie dla wzajemnej relacji
gietdy polskiej z gielda brytyjska. Istotny okazal si¢ parametr [311 (ﬁll = 0.106).
Ponadto, wykazano znaczenie indeksu VSTOXX dla wzajemnych relacji gietdy
polskiej z gietda szwedzka, gdzie uzyskana zostata odpowiednio duza wartos$¢
statystyki LM. W tej relacji réwniez statystycznie istotny okazal si¢ parametr Bll.
W relacji z gietda rosyjska, podobnie jak we wcze$niejszym badaniu, pomimo
wysokiej wartosci statystyki LM parametry B} i Blz okazaty si¢ nieistotne.

Indeksy VIX oraz VSTOXX sg silnie ze sobg skorelowane. Wspétczynnik
korelacji liniowej wynosi 0.942. Aby uzyskaé jednak odpowiedZ na pytanie, ktéry
indeks zmiennosci implikowanej ma wigksze znaczenie we wzajemnych relacjach
rynkéw, przeprowadzono analize, w ktérej zaréwno indeks VIX, jak i indeks
VSTOXX sa uwzglednione w modelowaniu struktury powigzan pomigdzy ryn-
kami. Uzyskane wyniki przedstawione zostaly w tablicy 6.4). Oba wskaZniki
maja porownywalne znaczenie, czego mozna si¢ byto spodziewaé ze wzgledu na
silng korelacj¢ migdzy nimi. Jednakze uwzglednienie w macierzy przejscia obu
zmiennych istotnie poprawia model struktury powiazan pomigdzy gieldami dla

wszystkich analizowanych par rynkéw.

154



Tabela 6.4. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza
przejscia uzalezniong od VIX oraz VSTOXX, zastosowanego do opisu struktury

powiazan pomiedzy gietdami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj B B B Bs B Bs LM
USA
Polska 1,354 -0,352 0,303 4,488 —0,143 —0,006 | 10,879
(0,549) (0,029) 0,071)  (0,079)  (0,198) (0,965) (0,028)
Niemcy -0,001 0454 -0,206 3911 0358 —0,322 | 31,318
(0,999) (0,004) (0,075) (0,000) (0,006) (0,003) (0,000)
Francja -0,805 0416 —0,127 4371 0,158 —0,154 | 29,771
(0,595) (0,018) 0,364)  (0,001)  (0,070) (0,063) (0,000)
W. Brytania | 2,062 —0,242 0,207 524 —-0,116 —0,035 | 14,025
(0,044) (0,300) (0,277) (0,015) (0,421) (0,674) (0,007)
Szwecja —-6,395 1,629 0,660 6,741 0315 —0,342 | 20,735
(0,373) (0,065) O,11) (0,000) (0,462) (0,337) (0,000)
Rosja -5,807 0,604 0,013 4263 0,372 —0,295 | 16,505
(0,334) (0,198) (0,968) (0,531) (0,209) (0,084) (0,002)
Niemcy
Polska -0,363 —-0,255 0,317 1477 -0,113 0,143 | 10,225
(0,76) (0,033) (0,018) (0,18) (0,373) (0,321) (0,037)
Francja 2,401 0,142  —0,102 4,258 0,15 —0,193 | 19,619
(0,043) (0,165) 0,368)  (0,001)  (0,153) (0,086) (0,001)
W. Brytania | 1,283  —-0,329 0,357 4,038 -0,234 0,147 | 23,889
(0,256) (0,005) (0,008) (0,005) (0,081) (0,336) (0,000)
Szwecja -0911 -0478 0,580 1,986 —0,681 0,649 25,86
(0,479) (0,000) 0,000  (0,173)  (0,002) (0,005) (0,000)
Rosja 1,067 -0,602 0,618 2,533 —-0,681 0,567 | 13,112
(0,441) (0,002) (0,004) (0,003) (0,001) (0,004) (0,011)
USA -0,082 0468 0,211 3,753 0,367 —0,323 | 31,38
(0,945) (0,004) (0,071) (0,000) (0,006) (0,004) (0,000)
W. Brytania
Polska 0,653 —0,37 0,364 4511 -0,356 0,166 | 28,643
(0,673) (0,013) (0,036) (0,016) (0,013) (0,313) (0,000)
Niemcy 1,186  —-0,333 0,365 4,061 -0230 0,142 | 23,890
0,3) (0,005) (0,008) (0,006) (0,087) (0,356) (0,000)
Francja 0,625 —-0,151 0,229 5,194 0,29 0,093 | 28,393
(0,758 ) (0,445) 0,225)  (0,204)  (0,245) (0,652) (0,000)
Szwecja 0,717  —-0,058 0,124 425 -0,252 0,073 | 30,859
(0,555) (0,664) 0,21) (0,016) (0,082) (0,519) (0,000)
Rosja 0,997 —-0,248 0,311 4,56 0,006  —0,055 | 16,189
(0,396) (0,043) (0,028)  (0,000)  (0,953) (0,614) (0,003)
USA 1,700 —-0,206 0,194 4464 —0,079 —-0,036 | 13,875
(0,144) (0,108) (0,113) (0,029) (0,49) 0,64) (0,008)
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Tabela 6.4. (cd.)

Kraj By B! B, Bg Bt B3 LM
Polska
Niemcy -0,262 —-0,243 0,302 1,553 -0,102 0,13 10,257
(0,827) (0,05) (0,031) 0,17) (0,444) (0,39) (0,036)
Francja 0,217 -0,137 0,175 2,498 0,067 —-0,07 | 10,784
(0,857) (0212)  (0,118) (0,023)  (0,494)  (0492) | (0,029)
W. Brytania | 0,611 -0,373 0,367 4,59 —-0,356 0,163 | 28,645
(0,701) 0,015)  (0,039) (0,016)  (0,014) 0,33) | (0,000
Szwecja 0,657 -0,518 0,477 3913 —-0,38 0,207 | 16,181
(0,558) 0,004)  (0,01) (0,023)  (0,074)  (0,201) | (0,003)
Rosja —-1,168 —0,008 0,246 0,836 —0,182 0,258 | 12,438
(0,825) (0,974) (0,205)  (0,893) (0,124) (0,438) (0,014)
USA 1,445 -0,358 0,305 4,397 —-0,16 0,012 | 10,898
0,461) (0,016) 0,077)  (0,049) (0,156) (0,925) (0,028)

Parametry Bij ,i1=0,1,2; j = 1,2 to wspbtczynniki zaleznosci dla prawdopodobieristw pozostania
w j-tym stanie; ﬁ({ — wyraz wolny, ﬁlj odpowiada za zmiany indeksu VIX, ﬁzj — za zmiany indeksu
VSTOXX; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze model z dynamiczna macierza przejscia
(TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza przejscia (MS), to:
LM =2(¢(6,) —{p(6,)), w ktdrej £(0;) oraz £r(6,) sa wartosciami funkcji log-wiarogodnosci
odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata macierza przejscia

Zrédto: opracowanie wtasne

Podsumowanie

Badanie potwierdzilo istniejacy w literaturze fakt, ze zmienno$¢ na rynku
odgrywa duza rolg w poziomie wspotzaleznosci gietd. W badaniu tym zweryfiko-
wano przypuszczenie, ze indeks zmiennoSci implikowanej VIX lub VSTOXX ma
znaczenie dla poziomu wspdlzaleznosci pomigdzy rozwinigtymi gietdami. Wraz
ze wzrostem tego indeksu nastgpuje wzrost sity powigzan pomigdzy rynkami.
Natomiast w przypadku relacji rynku polskiego z innymi rozwinigtymi ryn-
kami Europy Zachodniej i USA, tylko dla relacji z rynkiem Wielkiej Brytanii (in-
deks VIX oraz indeks VSTOXX) oraz z rynkiem Szwecji (indeks VSTOXX)
indeks zmienno$ci implikowanej ma istotne znaczenie dla poziomu wspétzalez-
no$ci tych rynkéw. Odnotowano réwniez znaczenie indekséw zmienno$ci impli-
kowanej dla relacji gieldy rosyjskiej z gietda amerykanska.

Mozna zauwazy¢, ze dla wszystkich analizowanych par finansowych sze-
regéw czasowych utworzonych ze stép zwrotu indekséw gietdowych uwzgled-
nienie obu wskaznikéw zmiennoSci implikowanej w modelowaniu struktury ich
wzajemnych powiazan definiuje nam model istotnie lepszy od tego, w ktérym te

wielkoS$ci nie sg brane pod uwagg.
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6.2. Stopa procentowa LIBOR oraz TED spread

W tym podrozdziale przedstawione zostana wyniki badan weryfikujace
przypuszczenie, ze duze zmiany wartoSci LIBOR moga mie¢ znaczenie dla
wzajemnych relacji pomigdzy gieldami. Pod uwage wzigto stawki LIBOR
overnight, czyli wysokosci oprocentowania jednodniowych kredytéw na rynku
miedzybankowym.

Rysunek 6.2 przedstawia wartosci dziennych stop procentowych LIBOR dla
USD (lewy panel gérny), dziennych stép procentowych LIBOR dla EUR (prawy
panel gérny), dziennych stép procentowych LIBOR dla GDB (lewy panel dolny)
oraz — dla poréwnania — wartosci dziennych stép procentowych WIBOR (prawy
panel dolny), w latach 2006-2016.
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Rysunek 6.2. Dzienne stopy procentowe LIBOR USD (lewy panel gérny), LIBOR EUR
(prawy panel gérny), LIBOR GBP (lewy panel dolny), WIBOR (prawy panel dolny)
w latach 2006-2016

Zrédto: opracowanie wtasne

Wysokie wartodci stép procentowych przypadaty na okres przetomu roku
2007/2008, po czym zauwazamy ich gwalttowny spadek. Od okoto 2009 ro-
ku stawki LIBOR USD oraz LIBOR GBP utrzymywaly si¢ prawie na statym,
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stosunkowo niskim poziomie, natomiast stawki LIBOR EUR odnotowaty krét-
kotrwaty wzrost przypadajacy na lata 2011-2012. W tym okresie notowania
WIBOR réwniez mialy tendencje¢ wzrostowa, po ktérej, podobnie jak dla euro-

pejskich stawek LIBOR, wystapit trend malejacy.

Wyniki badan

Wryniki testu Dickeya—Fullera przeprowadzonego dla tych analizowanych
szeregéw czasowych wykazaly brak ich stacjonarnosci. Do dalszych obliczen
wzigto wigc pod uwage stacjonarne przyrosty pierwszego rzgdu zlogarytmowa-
nych wartosci stawek LIBOR. Do opisu struktury powiazan stép zwrotu anali-
zowanych par rynkéw, podobnie jak w poprzednim podrozdziale, zastosowany
zostal przetacznikowy model Coopula-GARCH z dynamiczna macierzg przejscia

P, opisang zaleznoscia (6.2), w ktérej wyrazenie x!_| B, przyjmuje postac:
x[_1B; = By+BiAlog LIBOR, ), i=1,2, (6.6)

gdzie Alog LIBOR, =10og LIBOR, —log LIBOR ;1) oraz log LIBOR; jest wartoscia
odpowiedniej stawki LIBOR w chwili 7.

Na poczatek jako zmienna LIBOR rozwazona zostanie stawka LIBOR USD,
ze wzgledu na to, iz wszystkie stopy zwrotu indekséw gietdowych zostaly
skorygowane o zmiang kursu dolara amerykanskiego. Tablica 6.5 przedstawia
wyniki estymacji parametréw modelu.

Podobnie jak we wczesniejszym badaniu, na poczatek przedyskutowane zo-
stang wyniki dotyczace struktury powiazan gietdy USA z innymi gietdami. Oka-
zuje sig, ze tylko dla relacji gietdy amerykariskiej z GPW w Warszawie notowa-
nia LIBOR USD miaty istotne znaczenie dla zmian poziomu ich wspdtzaleznoSci.
Uzyskano odpowiednio duza wartos¢ statystyki LM, dla ktdrej p-value = 0.004.
Oba wspétczynniki ﬁf oraz ﬁlz okazatly si¢ statystycznie istotne, przy czym ocena
wspétczynnika B! = —25,622 oraz dodatnia ocena wspétczynnika B = 7.413
Swiadcza o wzroscie warunkowej korelacji Spearmanna na skutek spadku war-
toSci LIBOR USD. Dla relacji gietdy amerykanskiej z pozostatymi rynkami Eu-
ropy notowania LIBOR USD nie miaty istotnego wpltywu na zmiany poziomu
ich wspétzaleznosci. Tylko dla relacji gieldy amerykanskiej z gietda szwedzka
warto$¢ p-value testu LM byla nizsza niz 10%, jednak wspétczynniki [311 oraz [312

okazaty sie statystycznie nieistotne.
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Dla relacji gieldy niemieckiej z innymi gietdami istotne znaczenie sta-
wek LIBOR USD wykazano tylko dla relacji z gietda brytyjska oraz z gietda
szwedzka. W obu przypadkach odpowiadajaca wartosci statystyki LM wartos¢
p-value < 0.10. Analizujac relacj¢ gietdy niemieckiej z gietda brytyjska i gietda
szwedzka, zauwazamy nieistotny statystycznie parametr ﬁll (warto$¢ estymatora
jest ujemna) oraz istotny statystycznie, dodatni parametr [512 Zatem obnizka
stawki LIBOR USD znaczaco wptywa na spadek prawdopodobiefistwa pozo-
stania w stanie umiarkowanej wspotzaleznosci, co jest rtOwnowazne ze stwier-
dzeniem, ze efektem znaczacej zmiany stawek LIBOR moze by¢ wzrost sily

powiazan pomigdzy tymi gietdami.

Tabela 6.5. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza
przejscia uzalezniong od LIBOR USD, zastosowanego do opisu struktury
powiazan pomigdzy gietdami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj pP1 P2 B B! B3 B? LM

USA

Polska 0,612 0,25 3,088 —25,622 3,278 7,413 10,923
0,000)  (0,000) (0,000) (0,005  (0,000)  (0,012) | (0,004)

Niemcy 0,787 0,449 2,464 —6,074 2,345 0,663 0,662
0,000)  (0,000) (0,000  (0,523)  (0,000)  (0,831) | (0,718)

Francja 0,786 0,471 2,564 —3,642 2,527 1,978 0,770

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,542) (0,002) (0,472) (0,681)

W. Brytania | 0,708 0,334 2,659 5,754 2,14 3,187 1,216
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,323) (0,000)  (0,536) | (0,544)

Szwecja 0,699 0485 6,168 —2,575 24377 37,611 | 6,394
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,824) (0,645) (0,633) (0,041)

Rosja 0,612 0,281 5,713 0,142 6,893 —6,954 | 3,446
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,998) (0,0000  (0,001) | (0,178)

Niemcy

Polska 0,806 0446 2,043 —2,339 2,327 2,695 0,959
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,435) (0,000) (0,478) (0,619)

Francja 0975 0913 3,132 -0,003 3,111 0,002 0,312

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,999) (0,000) (0,999) (0,999)

W. Brytania | 0,865 0,676 3,549 3,649 3,163 7,356 | 4,898
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,429) (0,000)  (0,015) | (0,086)

Szwecja 0916 0,790 3911 —2,546 4,443 16,257 | 6,928
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,696) (0,000) (0,016) (0,031)

Rosja 0,673 0,257 4,285 —3,649 3,265 1,587 1,059
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,098) (0,000) 0,77) (0,589)
USA 0,786 0,448 2,481 —5,446 2,35 0,407 0,647

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,516) (0,000)  (0,889) | (0,724)
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Tabela 6.5. (cd.)

Kraj P ;B Bl Bs Bt | LM

W. Brytania

Polska 0,725 0,448 3,111 —-18307 3,12 8,634 | 5,305
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,055) (0,000)  (0,039) (0,069)

Niemcy 0,865 0,676 3,549 3,649 3,163 7,356 | 4,898
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,429) (0,000)  (0,015) (0,086)

Francja 0,866 0,655 3,991 3,128 3,122 9,469 | 1,665

(0,000) (0,000) (0,000)  (0,423)  (0,000) (0,227) | (0,435)

Szwecja 0,839 0,558 3,154 1,584 2,037 4,755 | 0,852
(0,000)  (0,000)  (0,000)  (0,614)  (0,000) (0,312) | (0,653)

Rosja 0,749 0402 3,704 —11,406 3,835 9,353 | 4,357
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,044) (0,000)  (0,006) 0,113)

USA 0,708 0,334 2,677 —=5,907 2,156 3,516 1,220
(0,000) (0,000) (0,000) (0,315  (0,000) (0,508) | (0,543)

Polska

Niemcy 0,807 0,447 2,05 —2,234 2,35 2,909 | 0,969
0,000) (0,000 (0,000)  (0,461)  (0,000) (0,442) | (0,616)

Francja 0,767 0,435 2,049 —3,285 1,905 5,463 1,557

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,42) (0,001)  (0,457) (0,459)

W. Brytania | 0,725 0,448 3,142 —18,973 3,139 9,055 5,305
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,051)  (0,000) (0,042) | (0,069)

Szwecja 0,779 0,475 2,137 —10,044 2,725 §,117 4,485
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,284)  (0,000) (0,321) | (0,106)

Rosja 0,734 0,371 4,163 —-9453 3,609 9,695 | 2,440
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,041) (0,000)  (0,008) (0,295)
USA 0,613 0,253 3,092 -—-25471 3,354 9,246 | 10,651

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,005) (0,000)  (0,009) (0,005)

Parametry p;, p> oznaczaja wspdtczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; parametry ﬁij , gdzie i =0, 1; j = 1,2 to wspétczynniki zaleznosci (6.4) dla
prawdopodobieristw pozostania w j-tym stanie; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze
model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza
przejscia (MS), to: LM = 2(£(01) — £r(6>)), w ktérej £(0;) oraz {r(6,) sa wartosciami funkcji
log-wiarogodnos$ci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédto: opracowanie wlasne

Znaczenie stawek LIBOR USD dla struktury powiazafi pomiedzy gietdami
udato si¢ jescze tylko wykazac dla relacji GPW w Warszawie z gietda w Lon-
dynie (LM = 5.309 oraz p-value = 0.069). Zauwazamy istotne oddziatywania
stawki LIBOR zar6wno na prawdopodobiefistwo p;;(z), jak i na prawdopodo-
biefistwo pa(t). Ujemny, statystycznie istotny parametr 3], oraz dodatni, staty-
stycznie istotny parametr ﬁlz informuja nas o wzroscie poziomu wspoétzaleznosci

na skutek odpowiednio duzego spadku stopy procentowej LIBOR USD.
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Dla pozostalych przypadkéw nie udato si¢ wykazaé znaczenia notowan LI-
BOR USD na wspéizaleznosé gietd. Nie udalo sig¢ tez uzyskac statystycznie istot-
nego wptywu LIBOR EUR, LIBOR GBP oraz WIBOR-u. W badaniu empirycz-
nym przeprowadzono analiz¢ wspétzaleznosci pozostatych par rynkéw uwzgled-
niajac LIBOR EUR, LIBOR GBP oraz WIBOR. Poniewaz nie zauwazono zna-
czacej zmiany w wynikach, pominigto ich prezentacje w niniejszej monografii.

Jak juz wspomniano we wstepie do tego podrozdziatu, w literaturze przed-
miotu jako czynnik majacy znaczenie dla rynkéw akcji rekomendowany jest
wskaznik TED spread. Zatem w dalszej czg¢Sci monografii przedstawione zo-
stana wyniki badan, w ktérych zamiast stawki LIBOR wzigto pod uwage TED
spread, czyli wskaznik obrazujacy zaufanie instytucji finansowych do wyptacalno-
$ci bankéw. TED spread jest r6znica pomigdzy 3-miesigcznym oprocentowaniem
LIBOR i 3-miesigcznym oprocentowaniem bonéw skarbowych.

Ze wzgledu na niestacjonarno$¢ tego szeregu czasowego, do opisu struktury
powiazan stép zwrotu analizowanych par rynkéw, podobnie jak w poprzednim
podrozdziale, zastosowany zostat przetacznikowy model Copula-GARCH z dy-
namiczng macierza przejscia P, opisana zaleznoscia (6.2), w ktérej wyrazenie

x!' | B; przyjmuje postac:
x_\B; = By + BiAlog(TED) ,_y), i=1,2. (6.7)

Wyniki przeprowadzonych analiz przedstawione zostaly w tabeli 6.6. Ana-
lizujac wyniki zauwazamy, ze istotne znaczenie tego wskaZnika dla poziomu
wspotzaleznos$ci gietd udato si¢ wykazaé tylko dla kilku par analizowanych ryn-
kéw. Podobnie jak dla LIBOR USD, zostal wykazany wptyw wskaZnika TED
spread na poziom wspotzaleznosci gietdy niemieckiej z gietda brytyjska. W prze-
ciwiefistwie jednak do wskaZnika LIBOR USD, nie potwierdzono wptywu TED
spread na relacj¢ gieldy niemieckiej z gietda szwedzka oraz relacj¢ gieldy bry-
tyjskiej i gietdy amerykanskiej z GPW w Warszawie.
cji z gielda niemiecka, TED spread ma znaczenie dla jej wspéizaleznoSci row-
niez z gielda francuska oraz rosyjska. Dla tych relacji uzyskano wysoka wartosc¢
statystyki LM wraz z p-value < 0,10. Statystycznie istotny okazal si¢ ujemny
parametr B2. Parametr 3] okazat si¢ istotny tylko dla relacji z gielda rosyjska,
jednak dla wszystkich przypadkéw uzyskano dodatnig jego oceng.

161



Tabela 6.6. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza
przejscia uzalezniong od TED spread, zastosowanego do opisu struktury
powiazan pomiedzy gietdami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj P o By B! Bs Bt LM

USA

Polska 0,651 0,261 2,302 5,597 3,125 —5,331 0,197
(0,000) (0,000) (0,000) (0,897) (0,000) 0,477) (0,906)

Niemcy 0,787 0427 2,417 13,075 2,007 4,9 2,704
(0,000) (0,000) (0,000) (0,031) (0,000) 0,279) (0,259)

Francja 0,792 0,482 2,566 0,448 2,673 —2,24 0,106

(0,000)  (0,000) (0,008)  (0949)  (0,041)  (0,765) | (0,948)
W. Brytania | 0,719 0,334 2,384 3,316 1,967 —4,778 1,277
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,702)  (0,001)  (0,284) | (0,528)
Szwecja 0,697 048 6,157 0,034 6,561 —0,231 1,035
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0.876)  (0,000)  (0,912) | (0,596)

Rosja 0,612 0,283 5,772 9,583 6,656 —10,635 | 0,611
(0,000)  (0,000) (0,033) (0,944) (0,000) (0,264) (0,737)

Niemcy

Polska 0,81 0453 2,069 —-2,89 2408 —0,841 | 0,166
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,644)  (0,000) 0,9) (0,921)

Francja 0,975 0913 3,132 0,000 3,111 0,000 0,000

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,999) (0,000) (0,999) (0,999)

W. Brytania | 0,856 0,646 3,708 10,57 3,002 —14,961 | 5,020
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,989)  (0,000)  (0,020) | (0,082)

Szwecja 0,916 0,788 3,819 0,000 4,089 0,000 0,000
0,000)  (0,000) (0,000)  (0,999)  (0,000)  (0,999) | (0,999)
Rosja 0,677 0,257 4,158 6,682 3,135 —1,066 | 0,844
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,327) (0,000) (0,678) (0,656)
USA 0,787 0,428 2,409 12,291 2,03 4,639 2,684
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,046)  (0,000)  (0314) | (0,261)
W. Brytania
Polska 0,715 0,422 3,098 2,157 3,056 10,662 | 1,251
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,806) (0,000) (0,116) (0,535)
Niemcy 0,856 0,646 3,708 10,57 3,002 —14,961 | 5,020
(0,000)  (0,000) (0,000) (0,0989) (0,000)  (0,020) | (0,082)
Francja 0,866 0,663 4,212 10,539 3,292 —15,019 | 5,342
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,202) (0,000) (0,049) (0,069)
Szwecja 0,837 0,55 3,222 0,696 2,024 0,138 | 0,039
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,845) (0,000) (0,985) (0,981)
Rosja 0,746 0,389 3,874 15,798 4,041 —18,117 | 6,455
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,028)  (0,000)  (0,008) | (0,040)
USA 0,719 0,334 2384 3316 1,967 —-4,779 | 1,277

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,702) (0,001) (0,283) (0,528)
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Tabela 6.6. (cd.)

Polska

Niemcy 0,81 0,453 2,069 —2,887 2,408 —0,84 | 0,166
(0,000) (0,000)  (0,000) (0,644) (0,000) 0,9) 0,921)

Francja 0,78 0,457 1,997 1,755 2,074 —-0,815 | 0,148

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,778)  (0,001)  (0,894) | (0,929)

W. Brytania | 0,716 0,425 3,068 3,129 3,022 9,628 | 1,221
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,703) (0,001) (0,187) (0,543)

Szwecja 0,782 0,492 2343 2614 3,205 9,343 | 2,574
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,691) (0,000) (0,086) (0,276)

Rosja 0,733 0,367 4,164 3,746 3,654 —6,536 | 0,653
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,692)  (0,000)  (0,305) | (0,721)
USA 0,651 0261 23 5,57 3,121  —=5,306 | 0,197

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,877)  (0,000)  (0,481) | (0,906)

Parametry p;, p» oznaczaja wspétczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; parametry 51;7 ,gdzie i =0,1; j = 1,2 to wspdtczynniki zaleznosci (6.7) dla
prawdopodobienistw pozostania w j-tym stanie; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze
model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stala macierza
przejscia (MS), to: LM =2(£(01) — £r(6>)), w ktérej £(0;) oraz £ (6,) sa wartoSciami funkcji
log-wiarogodno$ci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédlo: opracowanie wlasne

Zatem mozemy przypuszczaé, ze wzrost wartoSci TED spread wywotuje
wzrost warunkowego wspoétczynnika korelacji Spearmanna, czyli wzrost poziomu
wspoélzaleznosci pomigdzy tymi gietdami.

W celu uzupetienia analizy dotyczacej roli dziennych przyrostéw stawek
LIBOR USD oraz TED spread przeprowadzono badanie, w ktérym uwzgledniono
oba wskazniki jednoczesnie®. Wyniki z przeprowadzonej analizy sa zaprezen-
towane w ponizszej tabeli 6.7. Jak mozna zauwazyC, wyniki te potwierdzity

wczesniejsze wnioski.

4 Wspétczynnik korelacji liniowej pomigdzy przyrostami obu wskaznikéw wynosi 0.035%.
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Tabela 6.7. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczna macierza
przejScia uzalezniong od LIBOR USD oraz TED spread, zastosowanego do opisu struktury
powiazan pomiedzy gietdami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj B B B B pt B LM
USA
Polska 3,423 7,99 —43,009 3,384  —6,847 8,045 13,443
(0,000) (0,571) (0,005) (0,000) (0,464) (0,014) (0,009)
Niemcy 2,431 14459 —10,27 2,161 6,261 —0,091 | 4,394
(0,000) (0,01) (0,194) (0,000) (0,143) (0,972) (0,355)
Francja 5,891 —0,181 —0,223 6,98 —0,086 0,181 1,876
(0,000) (0,995) (0,989) (0,000) (0,897) (0,967) (0,758)
W. Brytania | 2,353 4,543 —4,904 1,87 —4,817 1,979 3,029
(0,000) (0,607) (0,461) (0,007) (0,274) (0,572) (0,553)
Szwecja 6,622 12,742  —1,437 95,292 27,579 150,359 | 6,788
(0,000) (0,57) (0,905) (0,952) (0,973) (0,955) (0,148)
Rosja 5,745 1,665 0,152 7,006 —0,483 —7,254 | 3,381
(0,000) (0,947) (0,987) (0,000) (0,962) (0,000) (0,496)
Niemcy
Polska 2,052 —-0,741 -—2,272 2,352  —0,339 3,002 0,997
(0,000) 0,977) (0,508) (0,000) (0,982) (0,441) (0,910)
Francja 3,133 0,000 0,000 3,111 0,000 0,000 0,000
(0,000) (0,999) (1,000) (0,000) (1,000) (0,999) (0,999)
W. Brytania | 3,802 10,001 0,413 3,656 —19,271 11,399 | 10,686
(0,000) (0,241) (0,786) (0,000) (0,029) (0,018) (0,030)
Szwecja 3,969 —0,920 0,197 5,299 —19,742 17,488 | 12,900
(0,000)  (0,916) (0,991) (0,000) (0,01) (0,025) (0,012)
Rosja 4,276 6,740 -3,561 3,231 —2,614 1,904 1,877
(0,000) (0,265) (0,169) (0,000) (0,512) (0,674) (0,758)
USA 2,431 14,459 —10,27 2,161 6,261 —0,091 | 4,394
(0,000) (0,010) (0,194) (0,000) (0,143) (0,972) (0,355)
W. Brytania
Polska 3,111 1,804 —20,422 3,223 8,167 8,054 5,942
(0,000)0  (0,78) (0,063) (0,000) (0,42) (0,044) (0,204)
Niemcy 3,732 10,582 2,834 3347 —12,542 15,267 | 8,243
(0,000) (0,066) (0,897) (0,000) (0,059) (0,049) (0,083)
Francja 3,763 9,254 —-1,306 3464 —22599 12,307 | 10,808
(0,000) (0,216) (0,844) (0,000) (0,006) (0,12) (0,029)
Szwecja 3,329 0,652 -1,13 2,048  —0,781 1,874 0,43
(0,000) (0,862) (0,684) (0,000) (0,75) (0,853) (0,98)
Rosja 3933 12,569 —15,171 4,142 —13,834 10,363 | 12,229
(0,000)  (0,150) (0,125) (0,000) (0,018) (0,005) (0,016)
USA 2,403 3,114 -3,151 1,964  —3,759 1,713 2,503
(0,000) (0,73) (0,574) (0,003) (0,462) (0,632) (0,644)
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Tabela 6.7. (cd.)

Polska

Niemcy 2,048 —-0,769 2273 2,346 —0,355 3,027 | 0,997
(0,000) (0,975) (0,513) (0,000) (0,98) (0,439) (0,910)

Francja 2,058 2,867 -3,52 1,917 0,629 4,839 | 1,797

(0,000) (0,618) (0,405) (0,002) (0,928) (0,488) (0,773)

W. Brytania | 3,098 1,683 —18,533 3,297 6,979 7,965 | 5,798
(0,000)  (0,787) (0,059)  (0,000)  (0,627)  (0,027) | (0,215)

Szwecja 2,434 3,123 —10,859 3,143 —-9,364 5,584 | 7,237
(0,000)  (0,600) (0,299)  (0,000)  (0,078)  (0,153) | (0,124)

Rosja 4,040 7,203 1,335 3,579 —-7,208 6,883 | 1,353
(0,000) (0,326) (0,853) (0,000) (0,158) (0,246) | (0,852)
USA 3305 7,198 —-72924 3,395 —6,095 7,537 | 13,368
(0,000) (0,66) (0,008) (0,000) (0,585) (0,015) | (0,010)

Parametry f3/,i=0,1,2; j = 1,2 to wspélczynniki zaleznosci dla prawdopodobieristw
pozostania w j-tym stanie; 8] — wyraz wolny, B; odpowiada za LIBOR USD, B3 - za
TED spread; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze model z dynamiczna
macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza przejscia
(MS), to: LM = 2(£(6) — £r(62)), w ktérej £(0) oraz £r(6,) sa wartosciami funkcji
log-wiarogodnosci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze
stala macierza przejscia

Zrédlo: opracowanie wlasne

Podsumowanie

Tylko dla kilku par rynkéw udato si¢ wykazaé znaczenie wskaznika LIBOR
USD lub TED spread w analizie poziomu ich wzajemnych powiazan. Jesli
idzie o relacje pomigedzy gietdami rozwinigtymi, to pierwszy wskaznik miat
istotne znaczenie tylko dla poziomu wspdtzaleznosci gietdy niemieckiej z gietda
brytyjska oraz z gietda szwedzka. Natomiast zaobserwowano znaczenie tego
wskaZnika dla relacji GPW w Warszawie z gietdqa w Londynie i Nowym Jorku.
We wszystkich tych relacjach wynikiem spadku stopy procentowej LIBOR USD
jest wzrost poziomu wspéizaleznosci.

Nieco inne wnioski otrzymano analizujac wskaznik TED spread. WskaZnik ten
mial znaczenie réwniez dla poziomu wspéizaleznosci gietdy brytyjskiej z gietda nie-
miecka, ale odnotowano tez jego znaczenie dla relacji gietdy brytyjskiej z francuska
oraz gietdy brytyjskiej z gietda rosyjska. We wszystkich tych relacjach odpowiednio
duzy wzrost wskaZnika TED spread sprawia, ze gietdy przechodza do stanu silnej
wspoélizaleznosci. Natomiast nigdzie nie zauwazono znaczenia tego wskaznika we

wzajemnych relacjach GPW w Warszawie z innymi gietdami.
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7. doktadnos$cig do stanu wiedzy autorki w tym temacie, nie bylo analiz do-
tyczacych wptywu dziennych stawek LIBOR na wspoéizaleznos$¢ gietd. Réwniez
tematyka dotyczaca wskaznika TED spread byta podejmowana gtéwnie pod ka-
tem ksztaltowania si¢ cen na samych rynkach akcji, a nie pod katem jego roli
w poziomie wspotzaleznosci gietd. Przeprowadzone badanie moze by¢ zatem

wstepem do dalszych analiz.

6.3. Rentownos¢ 10-letnich obligacji

Celem kolejnego badania jest pokazanie, w jaki sposéb rentowno$¢ 10-let-
nich obligacji wptywa na strukture powiazan pomigdzy gietdami. Ze wzgledu
na brak wiarygodnych danych dotyczacych rentownosci rosyjskich obligaciji,
w badaniu tym nie uwzgledniono gieldy rosyjskiej. Analiza obejmowata zatem
gietdy z Europy Zachodniej (z Niemiec, Francji, Wielkiej Brytanii oraz Szwecji),
gietlde amerykanska oraz GPW w Warszawie w tym okresie. Rysunek 6.3
przedstawia rentownos$¢ 10-letnich obligacji (dane dzienne) dla analizowanych
krajéw. Dane pochodza z lat 2006-2016.
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Rysunek 6.3. Dzienna rentownos¢ 10-letnich obligacji w latach 2006-2016
Zrédto: opracowanie wiasne
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Na wszystkich wykresach zauwazalna jest tendencja spadkowa analizowa-
nych wartos$ci, ktéra jest korygowana tylko krétkotrwatymi okresami wzrostu.
Najwyzsza przecigtna rentowno$¢ 10-letnich obligacji wystgpowata w Polsce
(§rednia arytmetyczna wynosita 4,83%). Dla poréwnania §rednia arytmetyczna
dla USA wyniosta 2,99%, dla Niemiec: 2,35%, dla Wielkiej Brytanii: 3,08%,
dla Francji: 2,74% oraz dla Szwecji: 2,48%. Najwigksze rozproszenie notowan
rentownosci badanych obligacji byto w Niemczech (odchylenie standardowe wy-
niosto 1,38%), a najnizsze w USA (odchylenie standardowe wyniosto 1,05%).
W pozostatych krajach fluktuacja rentownosci byta na podobnym poziomie. War-

to$¢ odchylenia standardowego wahata si¢ od 1,23% do 1,28%.

Wyniki badan

Rysunek 6.3 sugeruje brak stacjonarnoSci rozwazanych szeregdéw czaso-
wych. Zastosowanie testu Dickeya-Fullera potwierdzito to przypuszczenie. Zatem
w celu uzyskania stacjonarnosci zastosowano rdéznicowanie pierwszego rzedu.
W tablicy 6.8 zaprezentowano oceny wspotczynnikéw korelacji liniowej Pearsona
(wraz z p-value dla testu istotno$ci wspdiczynnika korelacji liniowej Pear-
sona) dla przyrostéw pierwszego rzedu. Jesli pod uwage wezmiemy dane z Pol-
ski, to sa one najsilniej skorelowane z przyrostami rentownosci obligacji Francji
(ocena wspodlczynnika korelacji liniowej Pearsona wynosi 0,189), a najstabie;j
z przyrostami rentownosSci obligacji USA (ocena wspétczynnika korelacji wy-
nosi 0,029). Ocena wspétczynnika korelacji przyrostéw obligacji Polski z przy-
rostami obligacji Niemiec, podobnie jak z przyrostami obligacji Wielkiej Bryta-
nii i Szwecji, wynosi okoto 10%. Mozna zatem stwierdzié, ze korelacja zmian
rentownosci 10-letnich obligacji Polski ze zmiana rentownosci obligacji krajow
rozwinigtych wystepuje na stosunkowo niskich poziomach.

Tabela 6.8. Oceny wspdiczynnikéw korelacji miedzy przyrostami
rentownosci 10-letnich obligacji

Polska Niemcy Francja W.Brytania Szwecja USA
Polska 1 0,093 0,189 0,098 0,099 0,029
Niemcy 0,093 1 0,786 0,797 0,735 0,616
Francja 0,189 0,786 1 0,651 0,599 0,490
W. Brytania | 0,099 0,797 0,651 1 0,638 0,581
Szwecja 0,199 0,735 0,599 0,638 1 0,477
USA 0,029 0,616 0,490 0,581 0,477 1

Zrédlo: opracowanie wlasne
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Dla danych z krajéw Europy Zachodniej oceny wspdéiczynnikéw korelacji
liniowej Pearsona sa jednak inne. Jak nalezato si¢ spodziewaé, sa one zdecydo-
wanie wyzsze. Ich zakres waha si¢ od 0,599 (miedzy przyrostami rentownosci
obligacji Szwecji i Francji) do 0,797 (migdzy przyrostami rentownosci obligacji
Niemiec i Wielkiej Brytanii). Rowniez korelacja pomigdzy zmianami rentowno-
Sci 10-letnich obligacji USA i krajéw Europy Zachodniej jest wyzsza niz dla
USA i Polski. Poza Polska najnizsza wartoS¢ oceny wspoétczynnika korelacji
liniowej zanotowano dla Szwecji (0,477), a najwyzsza dla Niemiec (0,616).

Do opisu struktury powiazan stép zwrotu indekséw gietdowych zastosowano
przetacznikowy model Copula-GARCH z mechanizmem TVPMS, w ktérym
przetaczeniu podlegaja dwie kopule t-Studenta. W zmieniajacej si¢ w czasie
macierzy przejscia P, ktéra przedstawia zalezno$¢ (6.2) wyrazenie x! B,

przyjmuje postac:

2
xl B =B+ Zﬁj‘ALj,t—l- (6.8)
=1

Wielkosci ALy ;_1, AL ;1 oznaczaja przyrosty rentownoSci 10-letnich obligacji
krajow, dla ktérych gietd badana jest struktura powigzan.

Wyniki oszacowania parametrow modelu Copula-GARCH z mechanizmem
TVPMS przedstawia tablica 6.9. Ze wzgledu na rozmiar tablicy nie podano
W niej oszacowania wspdtczynnikéw korelacji.

Parametry Bkl (k=0,1,2) zamieszczone w tablicy 6.9 informuja nas o zna-
czeniu zmiany rentownosci obligacji kolejno pierwszego i drugiego kraju w zmia-
nach prawdopodobienstwa pij(f) w stanie pierwszym, w Ktérym wystepuje
silna wspotzalezno$¢ pomigdzy analizowanymi rynkami. Natomiast parametry
ﬁkz, (k=0,1,2) informuja nas o znaczeniu zmiany rentownosci obligacji kolejno
pierwszego i drugiego kraju w zmianach prawdopodobiefistwa py,(f) w stanie
drugim, w ktérym wystgpuje umiarkowana wspotzalezno$¢. Parametr [31’ (i=1,2)
odpowiada za rentowno$¢ obligacji kraju podanego w tytule kazdego panelu, na-
tomiast parametr [32’ (i=1,2) odpowiada za rentownoS$¢ obligacji kraju, ktéry
jest przedstawiony w panelu.

Dyskusje rozpoczniemy od relacji gietdy amerykanskiej z innymi gietdami.
Tylko dla jej relacji z gietda brytyjska wartos$¢ statystyki LM jest stosunkowo wy-
soka oraz odpowiadajaca jej wartos¢ p-value odpowiednio mata (p-value = 0,049).

Jednak analiza istotnosci wspétczynnikéw ﬁ,ﬁ, (k,i =1,2) nie wykazata istotnego
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wplywu rentownosci obligacji na poziom wspétzaleznosci tych rynkéw. Nato-
miast gdy weZmiemy pod uwage wylacznie rentownos¢ obligacji amerykarskich,
wowczas otrzymamy nastgpujace wyniki (w nawiasie podano warto$¢ p-value):
p1 = 0.703 (0.000) , p» = 0.326 (0.000), B! = 2.725 (0.000), B! = —6.3821
(0.298), B2 = 2.986 (0.000), B = —32.247 (0.011), LM = 10.060 (0.007). Znak
przy ocenie parametru ﬁlz wskazuje na wzrost poziomu wspétzaleznosci pomigdzy

tymi gieldami, gdy spada rentowno$¢ tych obligacji.

Tabela 6.9. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza przej-
Scia uzalezniona od rentownosci 10-letnich obligacji, zastosowanych do opisu struktury
powiazan migdzy gietdami (w nawiasie podano wartos$¢ p-value)

Kraj B B B B pt p LM
USA
Polska 2332 2971 -—13,374 2,626 0,982 1,010 4,676
(0,000) (0,871) (0,087) (0,000) (0,939) (0,871) (0,322)
Niemcy 2,387 5,285 —4,468 2,144 —10,767 1,192 4,298
(0,000) (0,361) (0,487) (0,000) (0,32) (0,944) (0,367)
Francja 2,333 9,161 =5,709 2,260 —15,777 6,751 4,440
(0,000) (0,044) (0,328) (0,000) 0,117) (0,472) (0,350)
W. Brytania | 2,748 3,014 —8,71 2,641 22459  —6,88 9,561
(0,000) (0,858) (0,509) (0,000) (0,333) (0,650) (0,049)
Szwecja 6,162 0,000 0,000 6,555 0,000 0,000 0,000
(0,000) (1,000) (1,000) (0,000) (0,999) (0,999) (0,999)
Niemcy
Polska 2,338 —0,963 —12,203 247 9,211 2,123 9,413
(0,000) (0,916) (0,007) (0,000) (0,089) (0,597) (0,042)
Francja 3,165 0,071 0,037 3,157 0,013 0,010 0,006
(0,000) (0,993) (0,996) (0,000) (0,989) (0,999) (0,999)
W. Brytania | 3,488 —2,759 6,393 3,814 22,273 20,96 11,688
(0,000) (0,917) (0,848) (0,000) (0,387) (0,341) (0,020)
Szwecja 3,807 —-0,164 —0,216 4,067 0,249 0,202 0,034
(0,000) (0,999) (0,986) (0,000) (0,999) (0,999) (0,998)
USA 2,307 —4,836 4,505 2,062 0,705 —10,756 | 4,161
(0,000)  (0,462) 0,451)  (0,000)  (0,961) (0,298) (0,385)
W. Brytania
Polska 3,605 —2,775 —22,638 3,599 28,957 -9,269 | 11,059
(0,000) (0,807) (0,037) (0,000) (0,009) (0,405) (0,026)
Niemcy 3,531 7,934 0,508 3,82 22,46 20,332 | 11,146
(0,027) (0,966) (0,998) (0,000) (0,84) (0,869) (0,025)
Francja 3,815 2,805 —0,564 3,682 23,686 13,848 6,703
(0,000) (0,688) (0,941) (0,000) (0,344) (0,678) (0,152)
Szwecja 3,152 15,587 —12,069 1,867 2,108 14,771 7,162
(0,000)  (0,042) 0,083)  (0,003)  (0,902) (0,543) (0,128)
USA 2,833 3,464 3,717 2906 —8,812 22,63 | 9,721
(0,000) (0,880) (0,890) (0,000) (0,574) (0,279) (0,045)
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Tabela 6.9. (cd.)

Kraj Bo B! B, Bs Bi B; LM

Polska

Niemcy 221  —12,899 —-0932 2,352 3,357 9,858 9,412
(0,000) (0,005) (0,949) (0,004) (0,483) (0,042) (0,043)

Francja 2,136 —11,114 3,107 1,982 2,643 8,650 8,490

0,000 (0,017 (0,557)  (0,000)  (0,629)  (0,096) | (0,075)

W. Brytania | 3,59 22,749 —4466 3,46 5,642 27,187 | 11,002
(0,000) (0,033) (0,656) (0,000) (0,548) (0,009) (0,027)

Szwecja 2,962 —18,138 5,143 3,861 14,949 15,347 | 12,328
(0,000) (0,032) (0,538) (0,000) (0,063) (0,097) (0,015)
USA 2,286 —13,577 —-0,845 2,642 1,882 0,550 | 4,582

(0,000)  (0,048) 0,000)  (0,0000  (0,751)  (0,999) | (0,333)

Parametry ﬁij ,i1=0,1,2; j = 1,2 to wspbtczynniki zaleznosci dla prawdopodobieristw pozostania
W j-tym stanie; [30’ — wyraz wolny, ﬁi’ odpowiada za rentownosc¢ obligacji kraju podanego w tytule

kazdego panelu, [32] odpowiada za rentowno$¢ obligacji kraju, ktéry jest przedstawiony w panelu;
statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze model z dynamiczng macierza przejscia (TVPMS)
jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza przejscia (MS), to: LM = 2(¢(6;) — {r(62)),
w ktérej €(6;) oraz {r(6,) sa warto$ciami funkcji log-wiarogodnosci odpowiednio dla modelu
z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stalag macierza przejscia

Zrédto: opracowanie wiasne

Jesli zbadamy wptyw obligacji na strukture powiazafi pomiedzy rozwinig-
tymi gietdami Europy (tablica 6.9), udato si¢ wykazaé znaczenie tego czynnika
tylko dla poziomu wspdizaleznosci gietdy brytyjskiej z gietda Niemiec (LM =
11.688, p-value= 0,020). Podobnie jak w relacji gieldy brytyjskiej z gietda ame-
rykanska, parametry BkI oraz Bkz okazaly si¢ statystycznie nieistotne. Natomiast,
gdy wezmiemy pod uwage wylacznie rentownos¢ obligacji brytyjskich, to otrzy-
mamy nastgpujace wyniki (w nawiasie podano warto$¢ p-value): p; = 0.858
(0.000), p2 = 0.645 (0.000), B =3.593 (0.000), B} =9.601 (0.121), B3 =3.285
(0.000), B = 26.897 (0.006), LM = 6.488 (0.039). Zatem zmiany rentownosci
obligacji brytyjskich maja znaczenie dla pozostania rynkéw w stanie umiarkowa-
nej wspotzaleznosci. Jednak znak przy ocenie parametru [312 wskazuje na spadek
poziomu wspdéizaleznoSci pomiedzy tymi gietdami, gdy spada rentownos¢ obli-
gacji.

Sposréd wszystkich analizowanych w tym badaniu relacji wydaje sig, ze
rentownoS$¢ obligacji ma najwigksze znaczenie dla relacji GPW w Warszawie
z gietdami Europy Zachodniej. Dla wszystkich analizowanych par otrzymano od-
powiednio duze warto$ci statystyki LM oraz odpowiadajace jej odpowiednio mate

warto$ci p-value (< 0,10). Uzyskano ujemne, statystycznie istotne parametry ﬁf,
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ktére odpowiadaja za wplyw zmian rentownosci obligacji Polski na warto$¢ praw-
dopodobiefistwa py;(z). Dla wzajemnej relacji gieldy polskiej z gietda niemiecka
ocena tego parametru wynosi: ﬁll =—12,899, z gietda niemiecka: ﬁll =—11,114,
z gielda brytyjska: le = —22,749 oraz z gietda szwedzka: ﬁll = —18,138. Jesli
zatem rynki znajduja si¢ w stanie pierwszym, to wzrost rentownosci polskich
obligacji wptywa na obnizenie warto$ci warunkowej korelacji Spearmana. Para-
metry [312 i [322 sa odpowiedzialne za zmiany sity powiazan pomigdzy gietldami
w odpowiedzi na zmiany rentowno$ci 10-letnich obligacji, gdy gietdy sa w stanie
umiarkowanej wspéizaleznosci. Dla relacji z gietda niemiecka istotny statystycz-
nie okazal si¢ parametr ﬁzz, co oznacza, ze dla tej relacji wzrost rentownosci nie-
mieckich obligacji ostabia wspétzaleznosé pomigdzy gietdami. Podobne wnioski
uzyskano analizujac relacj¢ gietdy polskiej z gielda francuska oraz relacje gietdy
polskiej z gietda brytyjska. Dla pierwszej relacji ocena tego parametru wyniosta
,322 = 8.650, natomiast dla drugie;j: [322 =27.187. Dla wzajemnych relacji gietdy
polskiej z gielda szwedzka oba parametry okazaly si¢ statystycznie istotne. Za-
tem wzrost rentownosci 10-letnich obligacji wptywa na wzrost prawdopodobien-
stwa px(t), co oznacza spadek poziomu wspétzaleznosci analizowanych gietd.
I odwrotnie, jesli rentowno$¢ obligacji spada, to ro$nie wowczas warto§¢ warun-
kowej korelacji Spearmanna pomiedzy stopami zwrotu analizowanych indekséw
gietdowych.

W analizach uwzgledniono rentownosc¢ obligacji z obu krajow. Jesli natomiast
rozwazymy rentownoS$¢ obligacji tylko jednego kraju, to moze si¢ okazaé, ze
uzyskane wyniki beda inne. Ponizej zaprezentowano wigc wyniki badani, w ktérych
jako zmienna objasSniajaca w macierzy przejscia P, rozwazono tylko rentowno$¢é
obligacji kraju bedacego w tytule panelu w tablicy 6.10. Analizujac wyniki,
mozna zauwazy¢ kierunek wptywu zmian rentownosci obligacji amerykanskich
na poziom wspotzaleznosci gietdy brytyjskiej z gietdqa amerykanska. Spadek
rentownosci zwigksza prawdopodobienstwo pozostania w stanie umiarkowane;j
wspotzaleznosci. Inaczej przedstawia si¢ sytuacja w przypadku badania kierunku
wplywu zmian rentownosci niemieckich obligacji na wspéizaleznos¢ pomigdzy
gietda brytyjska i niemiecka. Tutaj réwniez obserwujemy ich znaczenie tylko dla
prawdopodobienistwa przebywania w drugim rezimie, lecz kierunek tego wplywu
jest inny niz poprzednio. Wzrost rentownos$ci niemieckich obligacji zwigksza
prawdopodobienistwo pozostania w stanie umiarkowanej wspotzaleznosci pomigdzy

tymi gietdami.
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Tabela 6.10. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza
przejscia uzalezniong od rentownosci 10-letnich obligacji, zastosowanego do opisu
struktury powiazan pomigdzy gieldami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj pi p2 B Bl By Bi LM
USA
Polska 0,653 0,258 2,206 0,052 3,015 —-0316 | 0,012
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,987) (0,000) (0,999) (0,999)
Niemcy 0,782 0,424 2,366 3,413 2,146 —9,029 | 3,593
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,497)  (0,000)  (0,147) (0,166)
Francja 0,793 0,459 2,271 3,932 2,28 —8,173 | 3,094
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,367) (0,000) (0,221) (0,213)
W. Brytania | 0,698 0,325 2,967 2,713 292  —23903 | 8,520
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,819) (0,000) (0,019) (0,014)
Szwecja 0,697 0478 6,164 0,825 6,552 —1,011 0,011
(0,000)  (0,000)  (0,000) 0,947) (0,000) (0,998) (0,998)
Niemcy
Polska 0,802 0,444 2211 8,017 2,752 21,136 3,634
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,303)  (0,000)  (0,019) (0,163)
Francja 0,975 0913 3,166 0,000 3,156 0,000 0,000
(0,000)  (0,000)  (0,000) (1,000) (0,000) (1,000) (1,000)
W. Brytania | 0,861 0,657 3,368 5,25 4,05 50,97 14,533
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,428)  (0,000)  (0,000) (0,001)
Szwecja 0916 0,788 3,808 0,000 4,067 0,000 0,000
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,999) (0,000) (0,999) (0,999)
USA 0,784 045 2,592 0,722 2,546 —9,193 | 0,862
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,891)  (0,000)  (0,291) (0,650)
W. Brytania
Polska 0,707 0,409 3244 —11,118 3,487 27,395 6,267
(0,000) (0,000) (0,000  (0,177)  (0,000) 0,01) (0,044)
Niemcy 0,858 0,649 3,591 9,209 3,378 27,695 6,592
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,146) (0,000) (0,007) (0,037)
Francja 0,866 0,649 3,856 —3,003 3,656 29,92 6,437
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,632) (0,000) (0,008) (0,040)
Szwecja 0,836 0,542 3,266 4411 1,983 1,974 0,501
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,443) (0,000) (0,820) (0,778)
USA 0,712 0,357 2,779 —4964 2771 —16,689 | 3,812
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,455) (0,000) (0,028) (0,149)
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Tabela 6.10. (cd.)

Polska

Niemcy 0,806 0,442 2,061 —8,835 2,303 6,944 | 7,309
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,048) (0,000) (0,395) (0,026)

Francja 0,778 0,449 2,078 —8,792 2,035 4,594 | 6,199

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,056)  (0,000)  (0,467) | (0,045)

W. Brytania | 0,704 0,382 3,043 —11,024 2,438 6,181 | 2,570
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,108) (0,000)  (0,294) (0,277)

Szwecja 0,784 048 2,233 —13,289 2918 13,123 | 9,382
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,078)  (0,000)  (0,060) | (0,009)
USA 0,637 0,232 2229 —12936 2,653 2,491 | 4,502

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,064)  (0,000)  (0,670) | (0,105)

Parametry p;, po oznaczaja wspStczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; parametry ﬁij ,gdziei =0,1; j = 1,2 to wspélczynniki zaleznosci dla
prawdopodobienistw pozostania w j-tym stanie; ﬁ({ — wyraz wolny, [31] odpowiada za rentownos$¢
obligacji kraju podanego w tytule kazdego panelu; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze
model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza
przejscia (MS), to: LM = 2(¢(6,) — £r(6,)), w ktorej £(0) oraz £r(6,) sa wartosciami funkcji
log-wiarogodno$ci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédlo: opracowanie wlasne

Zmiana rentownosci brytyjskich obligacji wptywa na py, () dla wzajemne;j
relacji gietdy londynskiej z gietdami Polski, Francji i Niemiec. Nalezy zwro6cié
uwage, ze w relacji gieldy Wielkiej Brytanii z gietda USA wigksze znaczenie
maja obligacje amerykanskie niz brytyjskie.

Natomiast zmiana rentownoS$ci polskich obligacji wpltywa na poziom wspot-
zaleznosci GPW w Warszawie z gietda niemiecka, francuska oraz szwedzka.
Wzrost rentownosci tych obligacji zmniejsza prawdopodobiefistwo py,(f), zatem
obniza si¢ poziom wspoéizaleznosci pomigdzy tymi gietdami. Natomiast nie ob-
serwujemy znaczacego wpltywu zmian rentownoSci obligacji polskich na poziom
wspoélizaleznosci warszawskiej GPW z gietda w Londynie, dla ktdérej znaczenie
ma tylko rentowno$¢ obligacji brytyjskich.

Znaczenie rentownos$ci 10-letnich obligacji (nieco w innym ujgciu) bedzie

jeszcze analizowane w ostatnim podrozdziale niniejszej monografii.

173



Podsumowanie

Podsumowujac t¢ czgs$¢ badan empirycznych, mozemy stwierdzi¢, ze rentow-
nos$¢ 10-letnich obligacji pochodzaca z kraju z rozwinigta gospodarka ma zna-
czenie dla wzajemnych relacji gietdy polskiej z rozwinigtymi gietdami Europy
Zachodniej. Wzrost rentownosci 10-letnich obligacji obniza poziom wspdtzalez-
nosci tych gietd. Prawidtowo$¢ ta zostata zauwazona w badaniu struktury powia-
zan pomigdzy GPW w Warszawie a gietda Wielkiej Brytanii, Niemiec, Francji
oraz Szwecji. Znaczenie rentownosci 10-letnich obligacji zauwazono réwniez
w poziomie wspodlzaleznoSci gietdy brytyjskiej i niemieckiej oraz gieldy brytyj-

skiej i gietdy amerykanskie;j.

6.4. Ceny kontraktéw terminowych

na wybrane surowce

Kolejna cze$¢ badan empirycznych dotyczy znaczenia cen wybranych
surowcOw na poziom wspoétzaleznosci gield. Pod uwage wzigto dzienne stopy
zwrotu indekséw gietdowych z Polski, Niemiec, Francji, Wielkiej Brytanii,
Szwecji, Rosji oraz USA z okresu 2006-2016. Rozwazono réwniez ceny
kontraktéw terminowych na rop¢ typu Brent oraz na miedz.

Rysunek 6.4 przedstawia ceny kontraktéw terminowych na ropg typu Brent
(gérny panel) oraz na miedz (dolny panel)*® w latach 2006-2016. Analizujac
wykres na panelu gérnym, zauwazamy, ze okoto roku 2008 cena kontraktu
na rop¢ mocno spadta. Jednak od 2009 roku obserwujemy jej systematyczny
wzrost. W latach 2011-2014 cena ta stabilizuje si¢ na stosunkowo wysokim
poziomie, a nastgpnie w drugiej polowie 2014 roku nastgpuje ponowny jej
spadek. Koricem roku 2016 cena ksztaltuje si¢ na poziomie okoto 50 USD za
barytke. Podobne wahania cen kontraktéw terminowych obserwujemy dla miedzi.
Analizujac wykres przedstawiony w panelu dolnym, zauwazamy duzy ich spadek
rowniez okoto roku 2008. W latach 2009-2010 nastgpuje odbicie i wzrost do
poziomu okoto 450 centéw/funt. Po roku 2011 widac¢ jednak trend spadkowy cen
kontraktéw terminowych na ten surowiec, ktéry utrzymuje si¢ az do 2016 roku.
Pod koniec roku 2016 cena ta ksztattuje si¢ na poziomie 260 centéw/funt, czyli

okoto 5700 dolaréw za tong.

46 Dane pochodza ze strony www.stooq.pl [5.01.207].

174



120
|

o |
[+=]
o |
~
T T T T T T T T T T
2007 2008 2009 2010 2011 2012 2013 2014 2015 2016
cena ropy Brent
o
[Tyl
~
o
[Ty}
[3r]
; WWN
wn
o~
o
2
\ \ \ \ \ \ \ \ \ \

2007 2008 2009 2010 2011 2012 2013 2014 2015 2016

cena miedzi

Rysunek 6.4. Cena kontraktéw terminowych na ropg typu Brent oraz na miedz
w latach 2006-2016

Zrédto: opracowanie wtasne

Konsumentami ropy naftowej i miedzi sa gléwnie kraje wysoko rozwinigte,
ktérych gospodarki wymagaja ciaglej dostawy tych surowcow. Najwigkszym
konsumentem ropy naftowej sa Stany Zjednoczone. W Europie najwigkszymi
odbiorcami ropy sa Niemcy, Francja i Wielka Brytania. Ameryka oraz kraje

Europy Zachodniej naleza réwniez do najwigkszych konsumentéw miedzi.

Wyniki badan

Do opisu struktury powiazah pomigdzy gieldami ponownie zastosowany zo-
stat przetacznikowy model Copula-GARCH z mechanizmem TVPMS, w ktérym
przetaczeniu podlegaty dwie kopule t-Studenta. W dynamicznej macierzy przej-

Scia P, opisanej zaleznoscia (6.2) wyrazenie x| B; ma posta¢:

x[ B =B+ BiAlogCy_y), (6.9)

gdzie AlogC; =logC; —logC; 1y oraz C; oznacza cene kontraktéw terminowych
na dany surowiec w chwili ¢.

Omoéwienie wynikéw rozpoczniemy od znaczenia cen kontraktéw termino-
wych na ropg typu Brent w strukturze powiazan pomigedzy gietdami. W tab-

licy 6.11 przedstawiono oszacowania parametréw modelu.
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Tabela 6.11. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza
przejscia uzalezniona od cen kontraktéw terminowych na rope typu Brent, zastosowanego
do opisu struktury powiazan pomigdzy gietldami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj p1 p2 By B By Bt LM

USA

Polska 0,617 0,218 2,504 34,786 2,875 —36,712 | 8,959
(0.000)  (0,000) (0,000)  (0.043)  (0,000)  (0.051) | (0.011)

Niemcy 0,780 0,460 2,938 19,491 2,981 —34434 | 6,177
(00000 (0,000) (0.000)  (0.019)  (0,001)  (0.071) | (0.046)

Francja 0,777 0,443 2,667 28,722 2,508 —41,559 | 13,109

(0,000)  (0,000) (0,000  (0,011)  (0,000)  (0,006) (0,001)
W. Brytania | 0,688 0,298 3,132 30,753 2,323 —41,752 | 8,390
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,041)  (0,000)  (0,024) (0,015)
Szwecja 0,697 0,480 6,157 0,002 6,562 —0,003 0,156
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,998)  (0,000)  (0,898) (0,925)

Rosja 0,609 0,281 5,806 —33,226 6,342 —18,966 | 0,169
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,395) (0,000) (0,989) (0,919)

Niemcy

Polska 0,808 0,453 2,151 14,109 2,498 —16,443 | 3,191
(0,000)  (0,000)  (0,000) 0,437) (0,000) 0,174) (0,203)

Francja 0975 0913 3,133 0,003 3,111  -0,002 | 0,232
(0,000)  (0,000)  (0,000) (1 (0,989) (0,998) (0,890)

W. Brytania | 0,859 0,659 3,551 0,002 2879 —-0,003 | 0,132
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,998)  (0,000)  (0,978) (0,936)

Szwecja 0916 0,788 3,820 0,004 4,089 —0,005 | 0,188
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,995) (0,000) (0,996) (0,910)

Rosja 0,673 0,251 4,345 23,632 3,302 —20,449 | 2,082
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,250) (0,000) (0,278) (0,353)

USA 0,780 0,460 2,938 19491 2981 34,434 | 6,177
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,019) (0,001) 0,071) (0,046)

W. Brytania

Polska 0,705 0,415 3,308 1,57 3,333  —45,121 | 2,663
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,96) (0,000) (0,058) (0,264)

Niemcy 0,859 0,659 3,552 —0,059 2,88 0,059 0,006
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,999) (0,000) (0,999) (0,997)

Francja 0,865 0,645 3902 -0,022 2,899 0,036 0,003

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,999) (0,000) (0,999) (0,999)

Szwecja 0,836 0,544 3,526 37,51 2,153 35,714 | 9,311
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,004)  (0,000)  (0,159) (0,010

Rosja 0,736 0,386 4,117 —43,525 4,413 59,588 | 4,822
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,037)  (0,000)  (0,062) (0,090)
USA 0,695 0318 3,049 28966 2,388 —35,466 | 8,198

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,044)  (0,000)  (0,056) (0,017)
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Tabela 6.11. (cd.)

Polska

Niemcy 0,808 0453 2,152 14,133 2498 —16,45 | 3,191
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,437) (0,000) 0,174) (0,203)

Francja 0,772 0,448 2,118 13,703 2,084 —17,413 | 2913

(0,000)  (0,000) (0,000) (0,448)  (0,001)  (0,263) | (0,233)

W. Brytania | 0,705 0,415 3,308 1,58 3,332 —45,022 | 2,663
(0,000)  (0,000)  (0,000)  (0,959)  (0,000) (0,058) (0,264)

Szwecja 0,803 0,491 1,947 21,552 2,814 —20,95 3,219
(0,000)  (0,000) (0,000) (0,201)  (0,000)  (0,231) | (0,200)

Rosja 0,730 0,360 4,182 9,599 3,602 —17,33 | 0,446
(0,000)  (0,000)  (0,000)  (0,616)  (0,000)  (0,521) | (0,801)
USA 0,615 0,217 2,594 41,842 2844 34,489 | 9,096

(0,000)  (0,000)  (0,000)  (0,038)  (0,000) (0,142) (0,011)

Parametry p;, p» oznaczaja wspotczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; parametry ng , gdzie i =0,1; j = 1,2 to wspétczynniki zaleznosci (6.9) dla
prawdopodobieristw pozostania w j-tym stanie; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze
model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza
przej$cia (MS), to: LM = 2(£(6,) — £ (65)), w ktorej £(0;) oraz {r(6,) sa wartosciami funkcji
log-wiarogodnosci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédto: opracowanie wlasne

Analizujac wyniki zamieszczone w tablicy, zauwazamy, ze tylko dla niewielu
przypadkéw model z mechanizmem TVPMS, w ktérym uwzglednione zostaty
ceny kontraktéw na ropg, jest istotnie lepszy od modelu ze stala macierza przej-
Scia. W wyniku przeprowadzonego testu poréwnujacego te dwa modele, tylko
dla relacji gietdy amerykariskiej z wybranymi gietdami Europy uzyskano stosun-
kowo duza warto$¢ statystki LM oraz odpowiadajaca jej warto$¢ p-value <0, 10.
Whiosek ten dotyczy relacji gietdy USA z GPW w Warszawie oraz z gietdami
Europy Zachodniej. Nie wykazano istnienia tego efektu dla relacji gietdy amery-
karniskiej z gielda szwedzka oraz z gietda rosyjska.

By¢ moze przyczyna tego, ze cena ropy nie wplywa na wspétzaleznosé
gietdy amerykanskiej z gielda szwedzka lub z gietda rosyjska, jest fakt, ze
w Rosji wystgpuja wystarczajaco bogate ztoza ropy naftowej, by zaspokoic jej
potrzeby, natomiast wykorzystywana w Szwecji energia w wigkszosci pochodzi
z innych Zrédet niz ropa. Zatem zawirowania na rynku cen surowcéw moga mieé

mniejszy wplyw na ryzyko inwestycji na gietdach tych krajow.
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Dla par rynkéw, dla ktérych p-value < 0,05, zauwazamy, ze zmiana ceny
kontraktéw na rope wplywa na poziom wspdizaleznosci gietd niezaleznie od
stanu Markowa, w ktérym rynki si¢ znajduja w chwili (r —1). Jesli rynki
przebywaja w stanie pierwszym, dodatnia warto$¢ wspétczynnika 8] wskazuje
na wzrost prawdopodobiefistwa pozostania w stanie silniejszej wspoétzaleznosci,
gdy cena ropy ro$nie. Gdy natomiast rynki przebywaja w stanie umiarkowanej
wspoélizaleznosci, ujemna warto$¢ wspéiczynnika [312 oznacza spadek prawdopo-
dobieristwa pozostawania rynkéw w tym stanie. Dla relacji gietdy amerykanskiej
z gietda polska oszacowania tych wspétczynnikéw wynosza: B11 = 34,789 oraz
BZ = —36,712, z gielda niemiecka: B} = 19,491 i B2 = —34,434, z gielda fran-
cuska: B} = 28,722 i B} = —41,559, natomiast z gietda brytyjska: B = 30,753
i ﬁlz = —41,752. Uzyskane wyniki pokazuja, iz wzrost ceny kontraktu na rope
typu Brent skutkuje wzrostem warunkowego wspélczynnika korelacji Spearmana,
ktéry okre§la nam poziom wspéizaleznosci gietd w danej chwili ¢. Z drugiej
strony spadek cen kontraktéw ostabia sity wzajemnych powiazan pomigdzy giet-
dami.

Jesli przeanalizujemy wyniki dotyczace relacji gietdy niemieckiej z innymi
europejskimi gietldami, zauwazymy, ze kierunek oddzialywania ceny kontraktéw
na rop¢ na prawdopodobiefistwo pozostania w danym stanie jest taki sam,
jak w przypadku analizy wspdtzaleznosci gieldy amerykarnskiej z gietdami
Europy. Jednak znaczenie tych cen jest na tyle male, ze nigdzie nie uzyskano
odpowiednio duzej wartosci statystyki LM.

Podobny kierunek oddzialywania zmian cen kontraktéw terminowych na
poziom wspodlzaleznoscei gield jest obserwowany w relacji GPW w Warszawie
z innymi gietdami. Znaki ocen parametréw f3; oraz 7 sugeruja, iz wzrost ceny
ropy wywotuje niewielki wzrost warunkowej korelacji Spearmana. Jednakze
réwniez nie udato si¢ wykazaé statystycznej istotnosci tego oddziatywania.

Znaczenie ceny kontraktéw na rope wykazano jeszcze dla relacji gietdy
brytyjskiej z gieldami Szwecji i Rosji. Nalezy zwrécié uwage na fakt, ze dla
tych relacji znaki ocen parametréw [311 i ﬁlz sq przeciwne niz w poprzednich
analizach. Mozemy zatem wnioskowac, ze wzrost ceny kontraktéw ostabia site
powiazan gietdy brytyjskiej z gielda rosyjska oraz z gielda szwedzka.

Kolejnym etapem przeprowadzonych badan byta analiza roli ceny kontrak-
tow terminowych na miedZ. Wyniki ilustruje tablica 6.12. Analizujac wyniki do-

tyczace znaczenia cen tego surowca na poziom wspdtzaleznosci badanych gield,
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zauwazamy, ze cena kontraktéw terminowych na miedZ ma takie samo znaczenie,
jak cena kontraktéw terminowych na rope¢ typu Brent. Badajac strukturge powia-
zan gieldy amerykanskiej z gieldami Europy, tylko dla Rosji oraz Szwecji nie
wykazano znaczenia tego surowca we wzajemnych relacjach z gietdq amerykar-
ska. Kierunek oddzialywania zmian rozwazanych cen na prawdopodobienstwa
p11 oraz poo jest taki sam, jak w przypadku zmian ceny kontraktéw termino-
wych na rope. Dodatnia warto$¢ oceny wspéiczynnika 8| oraz ujemna wartosé
oceny wspdiczynnika Blz Swiadcza o tym, ze wzrost ceny skutkuje wzrostem

warunkowej korelacji Spearmana.

Tabela 6.12. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza
przej$cia uzalezniona od cen kontraktéw na miedZ, zastosowana do opisu struktury
powiazan pomigdzy gietdami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj pP1 P2 Bs B! B3 B: LM

USA

Polska 0,624 0,22 2,699 78,691 2,566 19,456 7,109
0,000) (0,000) (0,0000 (0,008) (00000 (0,55 | (0,029)

Niemcy 0,789 0,452 2,408 16,204 2,521 —42,467 | 5,131
0,000) (0,000 (00000 (0249)  (0,000)  (0,024) | (0.077)

Francja 0,805 0467 2,108 21,705 2,227 —27,842 | 6,596

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,117)  (0,000)  (0,058) | (0,037)
W. Brytania | 0,73 0,357 2,465 33,544 2,198 —31,08 7,221
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,077)  (0,000)  (0,089) | (0,027)
Szwecja 0,697 0,480 6,157 0,000 6,562 0,000 0,000
(0,000)  (0,000) (0,000)  (1,000)  (0,000)  (1,000) | (1,000)

Rosja 0,61 0282 5,634 3478 6328 11,851 | 0,077
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0.951)  (0,000)  (0,775) | (0.962)

Niemcy

Polska 0,795 0427 2365 65902 2,067 10,968 | 5,347
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,005) (0,000) (0,467) (0,069)

Francja 0,975 0913 3,132 0,000 3,111 0,000 0,002

(0,000)  (0,000)  (0,000) (1,000) (0,000) (0,999) (0,999)

W. Brytania | 0,859 0,659 3,551 0,000 2,879 0,000 0,002
(0,000)  (0,000) (0,000)  (1,000)  (0,000)  (0,999) | (0,999)

Szwecja 0,916 0,788 3,819 0,,000 4,089 0,000 0,000
(0,000)  (0,000) (0,000)  (1,000)  (0,000)  (1,000) | (1,000)
Rosja 0,674 0,254 4,185 0,000 3,189 0,000 0,000
(0,000)  (0,001) (0,000 () (0,000  (1,000) | (1,000)
USA 0,789 0,452 2,408 16,204 2,521 —42,467 | 5,131

(0,000) (0,000 (0,000)  (0,249)  (0,000)  (0,024) | (0,077)
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Tabela 6.12. (cd.)

Kraj P P2 B B Bs B LM

W. Brytania

Polska 0,711 0415 3,083 0,141 2,818 —0,005 | 0,005
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,994) (0,001) (0,993) (0,997)

Niemcy 0,859 0,659 3,551 0,000 2,879 0,000 0,002
(0,000)  (0,000)  (0,000) (1,000) (0,000) (0,999) (0,999)

Francja 0,865 0,645 3,903 0,005 2,899 0,016 0,001

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,999) (0,000) (0,998) (0,997)

Szwecja 0,837 0,55 3,221 —0,043 2,023 0,02 0,006
(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,997)  (0,000)  (0,999) | (0,997)

Rosja 0,735 0,379 3,753 —12,367 3,672 —5,645 | 0,239
(0,000) (0,000) (0,0000  (0,515)  (0,000)  (0,876) (0,887)

USA 0,73 0,357 2,465 33,539 2,197 —31,051 7,22
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,077) (0,000) (0,089) (0,027)

Polska

Niemcy 0,795 0427 2,365 65,902 2,067 10,968 5,347
(0,000) (0,000) (0,000  (0,005)  (0,000)  (0,467) (0,069)

Francja 0,78 0456 1,979 0,029 2,045 —0,057 | 0,005

(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,987) (0,000) (0,996) (0,997)

W. Brytania | 0,711 0,415 3,083 0,141 2,818 —0,005 | 0,005
(0,000)  (0,000)  (0,000) (0,994) (0,001) (0,993) (0,997)

Szwecja 0,808 0,491 1,788 20,162 2,669 —15,641 | 1,428
(0,000) (0,000) (0,004)  (0,602)  (0,000)  (0,383) | (0,490)
Rosja 0,731 0,36 4,196 18,003 3,59 —21,009 | 0,544
(0,000) (0,000) (0,000)  (0,207)  (0,000)  (0,675) | (0,762)
USA 0,623 0,211 2,526 75,781 2,376 18,827 6,969

(0,000)  (0,000) (0,000)  (0,007)  (0,000)  (0,484) | (0,031)

Parametry p;, p» oznaczaja wspdtczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; parametry ﬁij ,gdzie i =0,1; j = 1,2 to wspdtczynniki zaleznosci (6.9) dla
prawdopodobienistw pozostania w j-tym stanie; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze
model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza
przejscia (MS), to: LM =2(¢(601) — £r(62)), w ktérej £(0;) oraz £ (6,) sa wartosciami funkcji
log-wiarogodnosci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédto: opracowanie whasne

W samej Europie natomiast udato si¢g wskazaé tylko jedna parg, dla ktdrej
cena miedzi ma istotne znaczenie w strukturze wzajemnych powigzan. Jest
to para utworzona z gietdy niemieckiej i GPW w Warszawie (LM = 5.347,
p-value = 0,069). W tej relacji istotny statystycznie, dodatni parametr [511
([311 = 65.902) swiadczy o wzros$cie warunkowej korelacji Spearmana na skutek
wzrostu cen kontraktéw terminowych miedzi, ale tylko wowczas, gdy rynki sg juz
w stanie silnej wspéizaleznosci. Natomiast parametr [312 okazal si¢ statystycznie

nieistotny.
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Wykonano réwniez badanie, w ktérym pod uwage wzigto oba wskaZniki
razem. Uwzglednienie w macierzy przejScia cen kontraktéw terminowych na oba
surowce moze skuteczniej poprawi¢ model opisu wspétzaleznosci gietd. Wyniki

sg prezentowane w tabeli 6.13.

Tabela 6.13. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczna macierza
przejscia uzalezniong od zmian cen kontraktow terminowych na surowce, zastosowanego
do opisu struktury powiazan migdzy gietdami (w nawiasie podano warto$¢ p-value)

Kraj By B! B, Bs Bt B LM

USA

Polska 2,802 33,037 39,711 3,174 —35,802 5,400 8,057
(0,000  (0,201)  (0,208)  (0,000) (0,037 (0,748) | (0,090)

Niemcy 2,537 17,919 13,591 2,323 —-36,012 —14,69 | 9,616
(0,000  (0,525)  (0,295)  (0,000)  (0,041) 0,607) | (0,047)

Francja 2,409 13,153 15,225 2,397 -—-37,945 —25,79 | 14,949

(0,000)  (0,299) (0,292)  (0,000) (0,012) (0,154) (0,005)

W. Brytania | 2,963 15993 26,854 2,776 —35,832 39,53 | 10,098
(0,000 (0,351)  (0,171)  (0,000) (0,109 (0,036) | (0,039)

Szwecja 6,157 0,000 0,000 6,561 0,000 0,000 | 0,001
(0,000 (0472)  (0,839)  (0,000) (0,999 (0,999) | (0,999
Rosja 5642 0,228 0,599 6316 0,394 0,332 | 0,002

0,0000  (0,998)  (0,991)  (0,000)  (0,998) 0,994) | (0,999)

Parametry ﬁ[j ,1=0,1,2; j = 1,2 to wspétczynniki zaleznosci dla prawdopodobieristw pozostania
W j-tym stanie; [3({ — wyraz wolny, [311 odpowiada za ceng kontraktu na rope typu Brent, sz
odpowiada za ceng kontraktu na miedZ; statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze model
z dynamiczng macierza przejscia (TVPMS) jest poréwnywalny z modelem ze stata macierza
przejscia (MS), to: LM =2(£(01) — £r(62)), w ktérej £(0;) oraz £ (6,) sa wartosciami funkcji
log-wiarogodno$ci odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata
macierza przejscia

Zrédto: opracowanie wtasne

Widaé, ze dla relacji gietdy amerykanskiej z gielda Polski, Niemiec oraz
Francji wigksze znaczenie ma cena kontraktéw terminowych na ropg. Ich
wzrost ostabia prawdopodobiefistwo pozostawania w rezimie umiarkowanej
wspotzaleznosci. W przypadku relacji z Wielka Brytania istotny okazat si¢ tylko
parametr B22 ktory jest zwigzany ze zmiang cen kontraktéw terminowych na
miedz.

Dla relacji gietdy niemieckiej, gietdy brytyjskiej oraz gietdy polskiej z anali-
zowanymi pozostalymi gietldami Europy nigdzie nie uzyskano odpowiednio duzej

statystyki LM. Wynikéw zatem nie zamieszczono w monografii.
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Podsumowanie

W tej czgsdci badan testowano wptyw ceny kontraktow terminowych na rope
typu Brent i miedZ na wzajemna wspdizaleznos¢ stép zwrotu analizowanych
indekséw gieldowych. Pomimo ze nie udalo si¢ wykazaé istotnego wplywu
cen tych surowcéw na wspoéizaleznos¢ migdzy wszystkimi analizowanymi tu
gietdami, to jednak mozna zauwazyé pewne prawidlowosci. Dla relacji gietdy
amerykanskiej z wybranymi gietdami Europy duze znaczenie miaty oba surowce.
W Europie cena kontraktéw na rop¢ miata znaczenie dla relacji gietdy brytyjskiej
z gielda szwedzka i rosyjska, natomiast cena kontraktow na miedZ — dla relacji
gietdy niemieckiej z gielda polska. JeSli natomiast w modelu uwzglednimy
ceny kontraktéw na oba surowce, to tylko dla relacji gietdy amerykanskiej

z pozostatymi mialy one statystycznie istotne znaczenie.

6.5. Rola innych czynnik6w makroekonomicznych

w strukturze powiazan gield

Rynek finansowy odzwierciedla ogdlng kondycje ekonomiczng danego kraju.
To sprawia, ze réwniez inne sektory gospodarki sa powiazane z gietda papieréw
wartosciowych.

W rozdziale tym przedstawiona zostanie empiryczna weryfikacja wptywu
zmiennych makroekonomicznych na wspétzalezno$§¢ wybranych gietd. Jest to
kontynuacja badania, ktérego wyniki zostaty opublikowane w pracy Czapkiewicz
iin. (2018).

Dane

Tym razem pod uwage wzigto tylko cztery gietdy: Polski, Niemiec, Wielkiej
Brytanii oraz Francji. Dane obejmuja okres od stycznia 2006 roku do korica roku
2016. W tym badaniu wszystkie stopy zwrotu zostaly wyznaczone w euro (a nie
tak jak poprzednio w dolarach). Pod uwage wzigto nastepujace wskazniki makro-
ekonomiczne: rentowno$¢ 10-letnich obligacji (LTI), indeks cen konsumpcyjnych
(CPI), indeks cen produkcji przemystowej (IP) i stope bezrobocia (UNEMP).
Wszystkie te wskazniki sa notowane na koniec miesiaca. Indeks cen konsumpcyj-
nych i indeks cen produkcji przemystowej jest podany jako procentowa zmiana

w poréwnaniu z tym samym okresem w roku poprzednim. Rentownos¢ obligacji
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jest wyznaczona na podstawie dlugoterminowych obligacji rzadowych lub po-
réwnywalnych papieréw wartoSciowych (wedlug kryterium konwergencji trak-
tatu z Maastricht). Stopa bezrobocia jest wyrazona w procentach i wskazuje
liczbe bezrobotnych jako odsetek sity roboczej (faczna liczba oséb zatrudnio-
nych i bezrobotnych). Z wszystkich danych, zwtaszcza dotyczacych bezrobocia,
zostata usunieta sezonowos¢.

W tablicy 6.14 przedstawione zostaty Srednie i odchylenia standardowe ana-
lizowanych wskaZnikéw makroekonomicznych. Analizujac zestawienia wynikéw
zawarte w tej tablicy, zauwazamy, ze najwyzsze Srednie LTI wystgpuja w Polsce
(5,168%), a najnizsze w Niemczech (2,751%). Przecigtna warto§¢ LTI w Wiel-
kiej Brytanii jest zblizona do przecigtnej wartosci LTI we Francji (okoto 3%).
We wszystkich jednak przypadkach standardowe odchylenie jest na tym samym
poziomie i wynosi okoto jednego procenta.

Tabela 6.14. Srednia arytmetyczna oraz odchylenie standardowe
dla zmiennych makroekonomicznych

Francja Niemcy W. Brytania Polska

LTI Srednia 3,16 2,751 3,344 5,168
odch. stand. | 0,950 1,139 1,204 1,009

CPI Srednia 1,606 1,672 2,651 2,452
odch. stand. | 0,975 0,899 1,032 1,578

IP Srednia 1,545 1,591 4,006 1,908
odch. stand. | 2,945 2,618 6,406 2,921

UNEMP | $rednia 9,311 6,642 6,247 9,635
odch. stand. | 0,892 2,176 1,329 3,248

Indeks cen konsumpcyjnych i wskaznik cen producenta przemyslowego mierza zmiang procentowa
w poréwnaniu z tym samym okresem w roku poprzednim; Diugoterminowa stopa procentowa jest
obliczana na podstawie dlugoterminowych obligacji rzadowych lub poréwnywalnych papieréw
warto$ciowych (wedtug kryterium konwergencji traktatu z Maastricht); miesigczna stopa
bezrobocia jest wyrazona w procentach

Zrédto: opracowanie wtasne

Analizujac zestawienie wynikéw dotyczace inflacji, widzimy, ze Sredni
indeks CPI jest najwyzszy w Wielkiej Brytanii (Srednia wynosi tu 2,651%
z odchyleniem standardowym réwnym 1,032%), a najnizszy w Niemczech
(Srednia 1,672% z odchyleniem standardowym 0,899%). W Polsce S$rednia
indeksu CPI wynosi 2,452% (przy odchyleniu standardowym réwnym 1,578%)
i jest ona podobna do $redniej inflacji w Wielkiej Brytanii (Srednie CPI wynosi

2,651%, natomiast odchylenie standardowe réwne jest 1,039%).
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Kolejny analizowany wskaZnik dotyczy produkcji przemystowej. Przecigtny
IP jest najwyzszy w Wielkiej Brytanii (Srednia wynosi 4,006%), ale jednocze$nie
wskaznik ten jest tutaj najbardziej zréznicowany (odchylenie standardowe wynosi
6,406%). Dla Francji i Niemiec jest on prawie taki sam (§rednie wynosza tu
okoto 1,545 i 1.591%) przy réwnocze$nie bardzo podobnym zréznicowaniu
(okoto 2,945 i 2,618%). Natomiast dla Polski wskazZnik IP przecigtnie wynosi
okoto 1,908% z odchyleniem standardowym 2,921%.

Stopa bezrobocia przecigtnie jest najwyzsza w Polsce (Srednia 9,635 z od-
chyleniem standardowym 3,248%), a najnizsza w Niemczech (Srednia 4,642%
z odchyleniem standardowym wynoszacym 2,17%). Mozna réwniez zauwazyc,
Ze przecigtna stopa bezrobocia we Francji jest podobna do tej w Polsce, przy
czym w Polsce odchylenie standardowe jest duzo wigksze niz we Francji (wynosi
ono 3,248 %, podczas gdy we Francji tylko 0,892%).

W wyniku zastosowania testu Dickeya-Fullera nie mamy podstaw do
przyjecia zalozenia o stacjonarnoSci szeregdw czasowych utworzonych dla
rozpatrywanych wskaznikéw. W celu uzyskania stacjonarnosci dla wszystkich
danych zastosowano réznicowanie pierwszego rzedu.

Tablica 6.15 przedstawia macierze ocen wspotczynnikéw korelacji liniowe;j
utworzone dla przyrostow analizowanych zmiennych makroekonomicznych. Dla
par przyrostéw LTI Europy Zachodniej oceny wspotczynnikéw korelacji liniowe;j
Pearsona sa wigksze niz 0,70. Natomiast przyrosty LTI z Polski sa stosunkowo
stabo skorelowane z pozostatymi.

Najwigkszy wspoétczynnik korelacji liniowej Pearsona wynosi 0,556 (z przy-
rostami LTI Francji). WartoSci ocen wsp6tczynnikéw korelacji pomigdzy przyro-
stami CPI sa relatywnie niskie. Najwyzszy wspdtczynnik jest pomigdzy danymi
Francji i Niemiec, gdzie ocena wspétczynnika korelacji liniowej Pearsona wy-
nosi 0,607. Najnizsza warto$¢ oceny tego parametru odnotowano dla przyrostéw
CPI z Polski i z Wielkiej Brytanii (0,106).

Jesli teraz przeanalizujemy warto$ci ocen wspétczynnikéw korelacji miedzy
przyrostami IP, to zauwazymy, ze tylko przyrosty indekséw produkcji przemysto-
wej pochodzace z Francji i z Niemiec sa stosunkowo mocno ze soba skorelowane
(0,754). Dla pozostatych par z krajéw Europy Zachodniej wartosci ocen wspot-
czynnikéw korelacji utrzymuja si¢ na umiarkowanym poziomie. Natomiast ocena
wspotczynnika korelacji migdzy przyrostami IP z Polski i z innego kraju jest

bardzo niska (najwyzsza to 0,186).
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Tabela 6.15. Oceny wsp6iczynnikéw korelacji liniowej pomigdzy przyrostami
indekséw makroekonomicznych

Francja  Niemcy  W.Brytania  Polska
LTI
Francja 1
Niemcy 0,854 1
W. Brytania 0,709 0,804 1
Polska 0,556 0,45 0,418 1
CPI
Francja 1
Niemcy 0,607 1
W. Brytania 0,397 0,371 1
Polska 0,319 0,163 0,106 1
1P
Francja 1
Niemcy 0,754 1
W. Brytania 0,610 0,552 1
Polska 0,130 0,186 0,105 1
UNEMP
Francja 1
Niemcy 0,432 1
W. Brytania 0,396 0,148 1
Polska 0,424 0,449 0,222 1

Zrédto: opracowanie wtasne

Na koniec przeanalizowana zostanie korelacja pomigdzy przyrostami stopy
bezrobocia. Okazuje sig, ze przyrosty stép bezrobocia s bardzo stabo ze
soba skorelowane. Najwyzszy wspotczynnik korelacji uzyskano dla przyrostéw
bezrobocia w Polsce 1 Wielkiej Brytanii (0,449).

Wyniki badan

Do opisu stép zwrotu tym razem najlepszy okazal si¢ model AR(1)-GJR-
-GARCH(1,1) z warunkowym rozktadem t-Studenta.

Do opisu struktury powiazan pomigedzy stopami zwrotu, tak jak w poprzed-
nich badaniach, uzyto przetacznikowego modelu Copula-GARCH, w ktérym prze-
taczeniu podlegaty dwie kopule t-Studenta. W macierzy przejscia P;, opisanej

réwnoscia (6.2), wyrazenie xtT_1 przyjmuje postac:

2 2 2 2
X Bi=Bo+ Y BLLie1+ Y BeCr1+ Y Bilki—1+ Y, BiUki—1, (6.10)
k=1 k=1 k=1 k=1
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gdzie Li;—1, Cis—1, Ixs—1 oraz Up,—1,(k=1,2) sa oznaczone odpowiednio mie-
sigczne przyrosty wskaznikéw: rentownosci 10-letnich obligacji (LTI), indeksu
CPI, indeksu produkcji (IP) oraz stopy bezrobocia (UNEMP), rozpatrywanych
w k-tym kraju.

W badaniu rozwazamy dzienne stopy zwrotéw indekséw gietdowych, pod-
czas gdy dane makroekonomiczne maja czgstotliwo$¢ miesigczna. Poniewaz pu-
blikacje danych makroekonomicznych odbywaja si¢ pod koniec kazdego mie-
sigca, w badaniu zostaly rozwazone dwa przypadki. W I przypadku zbadano, czy
na wspoéizaleznos¢ gietd w danym miesiacu maja wptyw informacje o wskazni-
kach ekonomicznych opublikowane w poprzednim miesigcu, natomiast w II przy-
padku testujemy znaczenie aktualnej sytuacji ekonomicznej danego kraju, dla
ktérej benchmarkiem bgdg warto$ci wskaZznikéw opublikowane pod koniec bie-
zacego miesigca. Zatem w ostatnim przypadku méwimy raczej o ,,zmianach
jednoczesnych” pozioméw wspétzaleznoSci pomigdzy gieldami papieréw warto-
Sciowych a kondycja gospodarcza krajow, z ktérych te gietdy pochodza.

Tablica 6.16 zawiera wartoSci p-value (dla wartoSci statystyki LM) uzyskane
w wyniku zastosowania testu poréwnujacego dwa modele: model przetacznikowy
ze stala macierza przejScia (MS) oraz model przetacznikowy z dynamiczna

macierzg przejscia (TVPMS) w obu przypadkach.

Tabela 6.16. Wartosci p-value dla testu poréwnujacego model TVPMS z modelem MS

Francja Niemcy W.Brytania Polska
PRZYPADEK 1
Francja — 0,966 0,593 0,75
Niemcy 0,966 - 0,168 0,508
Wielka Brytania 0,593 0,168 - 0,308
Polska 0,750 0,508 0,308 -
PRZYPADEK 11
Francja — 0,984 0,036 0,076
Niemcy 0,984 - 0,356 0,001
Wielka Brytania 0,036 0,356 - 0,087
Polska 0,076 0,001 0,087 -

Do testowania hipotezy zerowej, ze model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS) jest
poréwnywalny z modelem ze stata macierza przejscia (MS), zastosowano statystyke postaci:
LM =2(£(6;) — £r(6,)), w ktorej £(6) ) oraz £r(6,) sa warto$ciami funkeji log-wiarogodnosci
odpowiednio dla modelu z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata macierza przejscia

Zrédto: Czapkiewicz i in. (2018)
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Poréwnujac wyniki uzyskane dla przypadku I i dla przypadku II, docho-
dzimy do wniosku, ze tylko aktualna sytuacja ekonomiczna ma znaczacy wplyw
na strukturg powigzan pomigdzy rynkami. Przeszte informacje dotyczace wskaz-
nikéw makroekonomicznych nie odgrywaja wigkszego znaczenia we wzajemnych
relacjach gietd papier6w wartoSciowych. Dla przypadku I nie odnotowano bo-
wiem ani jednej pary, dla ktérej p-value bytoby mniejsze od 0,10. Natomiast dla
przypadku II zauwazamy, ze parametr p-value jest mniejszy od 0,10 dla wszyst-
kich par z udziatem gieldy polskiej oraz dla par z udzialem gietdy brytyjskiej
(oprocz pary Wielka Brytania—Niemcy).

Dalsze analizy zatem sa prowadzone tylko dla przypadku II. Wartosci
estymatoréw parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH i zaleznosci
(6.10) zestawiono w tabeli 6.17%. Istotno$é parametréw wyznaczono metoda
Monte Carlo, wytacznie dla par, dla ktérych p-value< 0.10. Istotnosé parametréw
p1 oraz p; podano dla wszystkich par (gdy p-value> 0,10 pod uwage brano
model ze stala macierza przejscia).

Na poczatek zostanie przeanalizowana relacja pomigdzy rozwinigtymi giet-
dami Europy Zachodniej. Analizujac wyniki uzyskane dla relacji gietdy niemiec-
kiej z gietda francuska, mozna zauwazy¢ bardzo wysokie wspotczynniki korelacji
i to w obu stanach (p; = 0,963 oraz p, =0,884). Statystyka LM = 6,352 oraz od-
powiadajaca jej warto$¢ p-value= 0,984 nie daja podstaw do przypuszczenia, ze
wartosci indekséw makroekonomicznych maja znaczenie dla poziomu wspdt-
zaleznoSci tych gietd. Do podobnych wnioskéw dochodzimy, gdy analizujemy
wyniki uzyskane dla relacji gietdy niemieckiej z gielda londynska, przy czym
tutaj wspolczynniki korelacji w obu stanach sa nieco nizsze niz w dyskutowanym
poprzednio przypadku (p; = 0,827 oraz p; = 0,622).

Przejdzmy teraz do rozwazan na temat powiazan gietdy londynskiej z gietda
francuska. Warto$ci wspoétczynnikéw korelacji dla tej relacji sa podobne jak w re-
lacji z gietda niemiecka (p; = 0,844 oraz p, = 0,638). Jednak dla tej pary uzy-
skano p-value = 0,036, co wskazuje na znaczenie biezacej sytuacji ekonomicznej
na strukture powiazan pomigdzy tymi gietdami. Dodatnie parametry [31%1 =2,129
i ﬁLzz = 0,526 informuja nas o roli rentownos$ci obligacji na warto§¢ prawdopo-

dobieristwa pp (1), tj. gdy rentownos$é obligacji rosnie, to wowczas ostabia sig

47 Ze wzgledu na rozmiar tabeli zamiast nazw krajéw, z ktérych pochodza dane gietdy, podano w niej
nazwy indekséw gietdowych.
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wzajemna relacja migdzy gietdami. Przy czym wydaje sig, ze rentowno$¢ ob-
ligacji w Wielkiej Brytanii ma wigksze znaczenie niz rentownos$¢ obligacji we
Francji (ﬁLzl > BLzz).

Tabela 6.17. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza

przej$cia uzalezniong od wskaznikéw makroekonomicznych, zastosowanego do opisu
struktury powiazan migdzy gietdami

DAX FTSE WIG

CAC FTSE WIG CAC DAX WIG CAC DAX  FTSE
p1 | 0,963* 0,827* 0,748* | 0,844* 0,828* 0,705* | 0,748* 0,748* 0,718*
p2 | 0,884* 0,622* 0,373* | 0,638* 0,621* 0,433* | 0,428* 0,373* 0,442%*
Bl | 3,051% 3,185% 3,008% | 3,511* 3,196% 4,358% | 3,034% 3,061* 4,105%
ﬁLll -0,847 -0,639 -3455 | -1,883 -0,782 -3,216 | 2,584 -0,142 5,512
/3L1,2 -0,14  -0,686 -0,165 | 0,126 -0,685 5,732 | -1,904 -3,383 -2,855
ﬁcll 0,018 0,884 0211 | 4,612 2,634 4464 | -0,074 -0,343 -1,562
BC12 0,597 2,117 -0,365 | 3,204 0,596 -2,041 | 2,716 0,278 4,674
ﬁ,ll -0,112 0,592 0956 | -0478 -0,498 -1,128 | 0,816 -1,303 -1,044
[31'2 -0,209 -0416 -1423 | -2,022 0,858 -1,226 | -0,33 0,866  -0,887
[3[1]1 -0,308 -0,725 -0,832 | -0,016 -0,784 -0,888 | 1,719%* 2,243*  -0,627
ﬁll,z -0,006 -0,605 2,210*% | -2,565 -0,776 -0,783 | -0,228 -0,798  -0,838
B | 2,885% 3,104% 1,889% | 3,445+ 3,088*% 4,508* | 1,940% 1,963*% 4,704*
le 0,279 0,66  1,074* | 2,129% 1,207 8,446* | -0,922 -1,134 -1,588
BL22 -0,295 1,022 -1,21 | 0,526% 0,839  -1,417 | 2,363* 1,071* 7,829%
Bgl 0,597 -0,008 -0,363 | 0,835 0,353 1,256 | 0,103 -0,502 -1,106
ﬁgz -0,544 0,418 -0,48 | -2,855 0,204 -0,791 1,01 -0,392 0,793
[3121 -0,37 0,627 1,883 | 0,237 -0,015 -0,571 | 1,154 -1,951 -0,439
[5122 0,302 0,045 -2,022 | 0,221 0,929 -0474 | -0,554 1,872 -0,308
ﬁlz,l 0,107 0,269 0406 | -0,748 0477 1,352 | -2,928 -2,758 -1,577
Bl%z 0,075 0477 -2,763 | 2,021 0271 -1,435 | 0,221 0,366 1,16
LM | 6352 16,167 39,284 | 27,523 17,461 23,983 | 24,677 39,22 23,093

p 0,984 0,441 0,001 0,036 0,356 0,089 | 0,076 0,001 0,087

Parametry p;, py oznaczaja wspéStczynniki korelacji kopuli t-Studenta, z ktérych budowano model
przetacznikowy; Parametry B)é gdzie i = 0, 1, to wspdtczynniki zaleznosci (6.10) dla
prawdopodobiefistw pozostania w j-tym stanie (x; - symbol odpowiedniego wskaznika
makroekonomicznego i-tego kraju); istotno$¢ parametréw wyznaczono symulacyjnie (metoda
Monte Carlo); gwiazdka oznaczono parametry istotne na poziomie istotnosci 10%; statystyka dla
testowania hipotezy zerowej, ze model z dynamiczng macierza przejscia (TVPMS) jest
poréwnywalny z modelem ze stata macierza przejscia (MS), to: LM = 2(¢(6;) — ¢r(6,)), w ktorej
£(0y) oraz £r(6,) sa wartosciami funkcji log-wiarogodno$ci odpowiednio dla modelu
z mechanizmem TVPMS oraz modelu ze stata macierza przejscia; dla wartosci statystyki LM
podano warto$¢ p-value

Zrédto: Czapkiewicz i in. (2018)
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W nastgpnym kroku przeanalizowana zostanie gietda polska i jej relacja
z rozwinigtymi gietdami Europy Zachodniej. Dla wszystkich tych relacji uzy-
skano odpowiednio mata warto$¢ p-value< 0.10, co wskazuje na istotne od-
dziatywanie wskaZznikéw makroekonomicznych na wspétzalezno$¢ gietdy pol-
skiej z gietda niemiecka (p-value= 0.001), z gietda francuska (p-value= 0.0076)
oraz z gielda brytyjska (p-value= 0.087). Dla wszystkich tych relacji parame-
try kopuli t-Studenta, zaré6wno w stanie pierwszym, jak i w stanie drugim, sa
na podobnym poziomie. W stanie pierwszym obliczony wspélczynnik korelacji
wynosi 0,718 (z gielda brytyjska) oraz 0,748 (z gietda niemiecka i z gielda fran-
cuska). Natomiast w stanie drugim wspétczynnik korelacji waha si¢ od 0,373
(z gietda niemiecka) do 0,442 (z gietda brytyjska).

Biorac pod uwage istotno$¢ parametréw wystepujacych w réwnaniu (6.10),
ktére sa zestawione w tablicy 6.17, zauwazamy, ze na wspotzaleznos¢ gietd
w zasadzie wptywaja tylko dwa wskazZniki: stopa bezrobocia oraz rentowno$¢
obligacji. Na przyktad dla relacji gietdy polskiej z gielda francuska oraz z gietda
niemiecka znaczenie ma stopa bezrobocia w Polsce. Jej zmiany istotnie wptywaja
na warto$¢ pj;(t), czyli na prawdopodobieristwo pozostania w stanie silniejszej
wspoéltzaleznosci. Dla relacji z rynkiem francuskim parametr ﬁlll] = 1,719,
natomiast dla relacji z rynkiem niemieckim BI}I = 1,963. Zatem rosnaca stopa
bezrobocia moze by¢ przyczyna wzrostu prawdopodobienistwa pj;(z), a co za
tym idzie — wzrostu warunkowej korelacji tych gield. Wynik ten wydaje si¢ by¢
zgodny z intuicja. Bezrobocie jest silnym determinantem kondycji gospodarki,
a jego szybki wzrost moze wskazywac na spowolnienie gospodarcze kraju. Jesli
teraz zatozylibySmy hipotezg, ze bezrobocie w Polsce jest réwniez pochodna
sytuacji migdzynarodowej, wowczas zaréwno rynek polski nie jest atrakcyjny
dla inwestoréw zagranicznych, i moze to by¢ przyczyna wycofywania kapitatu
z naszej gieldy, jak i nastroje na gietdzie macierzystej nie sa optymistyczne.
Woéwczas pojawia si¢ wigksza zmienno$¢ rynkéw, a co za tym idzie — wyzszy
poziom ich wspétzaleznosci.

Na prawdopodobieristwo pozostania w stanie umiarkowanej wspéizalezno-
Sci duze znaczenie ma rentownoS$¢ 10-letnich obligacji (podobnie jak dla struk-
tury powiaza pomigdzy rynkami Europy Zachodniej). Na poziom wspdtza-
leznoSci gieldy polskiej z innymi gieldami znaczenie maja tylko zmiany stép
procentowych krajéw Europy Zachodniej. Na przykiad badajac relacje polskiej
gieldy z gielda francuska uzyskano statystycznie istotny parametr ﬁLZZ =2,363, co
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oznacza, ze wzrost rentownosci obligacji we Francji zwigksza prawdopodobien-
stwo px () (co jest rownowazne z ostabieniem wspétzaleznosci tych rynkéw).
Podobnie dla relacji z gietda niemiecka, dla ktdrej statystycznie istotny, dodatni
parametr ﬁLzz = 1,071 $wiadczy o takim samym kierunku zmian prawdopodo-
biefistwa pyy(t), gdy rosnie rentownos¢ obligacji w Niemczech. Rowniez dla
dodatni parametr [3L22 =7,829. Mozemy zatem przypuszczac, ze gdy rentowno$¢
obligacji w Europie Zachodniej jest wystarczajaco duza, to inwestorzy z tych kra-
jOw niechetnie inwestuja na ryzykownych rynkach akcji, szczegélnie na rynku
rozwijajacym sie.

Poniewaz analiza jednoczesnego wplywu wybranych wskaznikéw makroeko-
nomicznych na strukturg¢ powigzan migdzy gieldami wykazala, ze tylko stopa
bezrobocia i rentownos$¢ 10-letnich obligacji maja znaczenie, w dalszej czegsci
opracowania zajmiemy si¢ tylko tymi wskaZnikami i ich znaczeniem dla relacji
gietdy polskiej z innymi. Rysunek 6.5 przedstawia dynamike stopy bezrobocia
we wszystkich analizowanych krajach, tj. w Niemczech, we Francji, w Wielkiej

Brytanii oraz w Polsce.

o ]
[

20
|

7]

r 1 1T T 1T 17T T T T 17 T r T 1 T 17T T T 7T T T T 17T
2005 2008 2011 2014 2017 2005 2008 2011 2014 2017

15

10

Niemcy Francja

15
15

10
10

[= [=

r 1 1T T 1T 17T T T T 17 T r T 1 T 17T T T 7T T T T 17T
2005 2008 2011 2014 2017 2005 2008 2011 2014 2017

Wielka Brytania Polska

Rysunek 6.5. Stopy bezrobocia w Niemczech, Francji, Wielkiej Brytanii oraz w Polsce
w latach 2006-2017

Zrédto: Czapkiewicz i in. (2018)
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Analizujac rysunek 6.5, zauwazamy wyraZzny trend malejacy dla stopy
bezrobocia w Niemczech, ktére obecnie jest na najnizszym poziomie (w lipcu
2017 wynosita 3,6%). We Francji stopa bezrobocia utrzymywata si¢ na poziomie
okoto 9% przez caly okres badania. Wielka Brytani¢ réwniez charakteryzuja
niewielkie wahania wartosci stopy bezrobocia, ktére przecigtnie utrzymuja si¢ na
poziomie okoto 6%.

Najwigksze zréznicowanie tego wskaznika wystgpowato jednak w Polsce.
Pomimo ze w lipcu 2017 roku stopa bezrobocia wyniosta juz tylko 4,7%, to byty
okresy, w ktérych wynosita ona wigcej niz 15%.

Rysunek 6.6 przedstawia natomiast zmiany rentownosci obligacji w Niem-
czech, we Francji, w Wielkiej Brytanii oraz w Polsce. Najwyzsza przecigtna
rentowno$¢ obserwowana jest w Polsce, a najnizsza w Niemczech i we Francji.
Miesigczne wartosci tego wskaznika ulegaja duzym wahaniom. Wykazuja one
jednak tendencje spadkowa. Jak pokazaty przeprowadzone obliczenia, wahania

te sa jednak istotne dla struktury powiazan migdzy gietdami.

@ o -
w - 0 -
=+ — =+
™~ - (o |
[ I o
T T T T T T T T T T 11 T T T T T T T T T T 11
2005 2008 2011 2014 2017 2005 2008 2011 2014 2017
Niemcy Francja
@ — @ -
w - 0
= — ~ -
o™~ ™~
o o
T T T T 1T 1T 1T T 1T T T T T T T T T T T 1T T T
2005 2008 2011 2014 2017 2005 2008 2011 2014 2017
Wielka Brytania Polska

Rysunek 6.6. Rentownos¢ 10-letnich obligacji w Niemczech, Francji, Wielkiej Brytanii
oraz w Polsce w latach 2006-2017

Zrédto: Czapkiewicz i in. (2018)
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Rysunek 6.7 przedstawia wahania stop zwrotu (lewy panel) oraz warunkowe
prawdopodobieristwo P(S; = 1 | #;_1) przebywania w pierwszym rezimie uzy-
skane z modelu TVPMS (prawy panel).
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Rysunek 6.7. Lewy panel: zmienno$¢ stép zwrotu indekséw gietdowych z Francji
(CAC), z Niemiec (DAX) oraz z Wielkiej Brytanii (FTSE); prawy panel: warunkowe
prawdopodobiefistwo przebywania w rezimie z silniejsza wspoétzaleznoscia gietdy polskiej
z gielda francuska, niemiecka oraz z brytyjska
Zrédto: Czapkiewicz i in. (2018)

Zauwazamy, ze okresy, w ktorych wystepuja stosunkowo duze wartoSci wa-
runkowego prawdopodobierfistwa przebywania w pierwszym rezimie pokrywaja
si¢ z okresami, w ktérych na rynku panuje duza zmiennoS$¢ stép zwrotu, co jest
zgodne z badaniami innych autoréw (Longin i Solnik 1995, Ramchand i Susmel
1998, King i1 Wadhwani 1990, Chesnay i Jondeau 2001, Ang i Bekaert 2002,
Forbes i Chinn 2004).
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Literatura finansowa sugeruje bowiem, ze silna wspé6tzalezno$¢ najczesciej
wystepuje w okresie wysokiej zmiennoSci stop zwrotu, ktéra wynika gidwnie
z duzej niepewnoSci na gieldzie. Co prawda, jak zostalo pokazane réwniez
w rozdziale 5.3, okresy silnej korelacji niekoniecznie maja odzwierciedlenie
w duzej zmiennosci na rynku akcji.

Analizujac rysunek 6.7, dochodzimy do wniosku, ze okresy pozostawania
w stanie silniejszej wspotzaleznosci sa podobne dla wszystkich trzech par
rynkéw.

Warunkowe prawdopodobiefistwo przebywania w pierwszym rezimie wy-
raznie wzrasta okoto 2007 roku, kiedy rozpoczat si¢ Swiatowy kryzys zwiazany
Z powazng recesja w gospodarce. Stosunkowo wysokie wartoSci warunkowego
prawdopodobienstwa obserwuje si¢ w 2008 roku, kiedy zmienno$¢ stop zwrotéw
byta wyjatkowo duza, gdyz gietdy bardzo Zle zareagowaty na bankructwo banku
Lehman Bank. Kolejny okres, charakteryzujacy si¢ duza zmiennoscia stép zwro-
tow, przypada na lata 2010-2012 (efekt probleméw fiskalnych w UE). W tym
czasie rOwniez ro$nie warunkowe prawdopodobienistwo przebywania w pierw-
szym rezimie (co jest rOwnowazne z wysokimi warto$ciami warunkowej korela-
cji). Zwlaszcza pomigdzy gielda polska i niemiecka wysokie prawdopodobien-
stwo utrzymywato si¢ prawie przez caly czas na tym samym poziomie. Po 2012
roku zauwazamy oslabienie wspdtzaleznosci migdzy rynkami, jednak w ostat-
nich dwéch latach znowu widoczny jest jej wzrost.

W celu lepszego zilustrowania efektu zmian stopy bezrobocia oraz rentow-
nosci 10-letnich obligacji, dla relacji gietdy polskiej z pozostatymi przedstawiona
zostanie graficzna reprezentacja uzyskanych zaleznoSci.

Rysunek 6.8 pokazuje poréwnanie prawdopodobieistwa pozostania w rezi-
mie silnej wspétzaleznosci, czyli pyi(t), ze zmiang stopy bezrobocia w Polsce.

Mozna zauwazy¢, ze wzrost lub spadek stopy bezrobocia w Polsce czgsto
wiaze si¢ ze wzrostem lub spadkiem prawdopodobienstwa pi;(f). Dla relacji
z gielda francuska do 2009 roku spadek bezrobocia w Polsce znajduje odzwier-
ciedlenie w spadku prawdopodobiefistwa pozostania w rezimie z silng wspdtza-
leznoScia. Jesli fluktuacja stép bezrobocia jest niewielka, to prawdopodobieristwo
pi11(t) jest rowniez ustabilizowane. W latach 2009-2011 obserwujemy nieduzy
przyrost stopy bezrobocia, wigc réwniez wahania prawdopodobieristwa sa stosun-
kowo niewielkie. Po 2013 roku w Polsce nastgpuje wyrazny spadek bezrobocia,

co réwniez znajduje odzwierciedlenie w spadku wartosci py(z).
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Ten sam wniosek uzyskujemy w badaniu relacji z gietda niemiecka. Nato-
miast dla wzajemnej relacji polskiej gieldy z brytyjska istnieje niewielkie podo-

bienstwo migdzy zmiang prawdopodobieristwa p;;(7) a zmiang stopy bezrobocia.
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Rysunek 6.8. Por6wnanie prawdopodobienstwa pozostania w rezimie silnej wspéizalez-
nosci, czyli py;(¢), z wartoSciami zmian stopy bezrobocia w Polsce

Zrédto: Czapkiewicz i in. (2018)

Rysunek 6.9 przedstawia natomiast pordwnanie prawdopodobiefistwa po-
zostania w rezimie umiarkowanej wspétzaleznosci, czyli pa(t), ze zmianami
rentownosci 10-letnich obligacji. W przypadku relacji gietdy polskiej z gietda
francuska do roku 2008 wplyw zmian dlugoterminowej stopy procentowej na
prawdopodobieristwo po;(¢) jest mato widoczny. Najwigksze podobieristwo mig-
dzy tymi wielko$ciami wystepuje po 2010 roku. Natomiast w przypadku relacji
gietdy polskiej z gietda niemiecka zmiana prawdopodobiefistwa pas(f) jest bar-
dzo silnie zwiazana ze zmiana rentownosci obligacji. Istnieje bardzo duza zbiez-
nos$¢ migdzy tymi wskazaniami. Efekt ten utrzymuje si¢ wlasciwie przez caty

okres badania. Na szczegblnag uwage zastuguja dwa podokresy: okoto roku 2008

194



oraz okoto roku 2011. Spadkom rentownoSci towarzyszy wéwczas gwattowny
spadek prawdopodobieristwa pozostania w drugim rezimie.

Dla relacji gietdy polskiej z brytyjska prawdopodobienstwo py;(7) wydaje
si¢ by¢ dos¢ stabilne w poréwnaniu z pozostatymi. Jednak reaguje ono na gwal-
towne spadki rentownoS$ci obligacji. Zatem mozemy stwierdzi¢, ze gdy maleje
rentowno$¢ obligacji danego kraju, zagraniczni inwestorzy inwestuja w papiery
wartosciowe na polskiej gieldzie, co przeklada si¢ na wzrost wspétzaleznosci

tych rynkéw.
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Rysunek 6.9. Poréwnanie prawdopodobiefistwa pozostania w rezimie umiarkowanej
wspélzaleznosci, czyli py,(t), z wartoSciami zmian rentowno$ci obligacji

Zrédto: Czapkiewicz i in. (2018)

W badaniu rozwazane zmienne makroekoomiczne byly brane pod uwage
rownoczesnie. Zatem przedstawione zostana réwniez wyniki analiz, w ktérych
rozwazane zmienne makroekonomiczne byty brane pod uwage niezaleznie.
W analizie tej zostang zbadane relacje gieldy polskiej z gietda niemiecka,

brytyjska oraz francuska (tablica 6.18).
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Tabela 6.18. Oceny parametréw modelu przetacznikowego z dynamiczng macierza
przejscia uzalezniong od zmiennej makroekonomicznej
(W nawiasie podano warto$¢ p-value)

Wskaznik Bl Bl B) B3 B? B3 LM
LTI
Niemcy 2,941 —0,488 -3,650 2404 2,237 1,170 11,114
(0,000)  (0,794) (0,089) (0,000  (0,281) (0,769) (0,025)
W. Brytania | 3,562 4,741 0,104 4,361 —0,562 6,520 11,174
(0,000) (0,606) (0,985) (0,000) (0,942) (0,027) (0,025)
Francja 3,192 3,076 —-0,266 3,117 —1,306 5,704 9,766
(0,000) (0,154) (0,901) (0,000) (0,524) (0,048) (0,045)
CPI
Niemcy 3,545 —2,221 0,305 3,028 —3,421 0,858 3,249
(0,000)  (0,038) 0,755  (0,000)  (0,049) (0,496) (0,517)
W. Brytania 3,64 —2,564 0,257 4,070 —2,947 0,186 2,556
(0,000) (0,187) (0,793) (0,000) (0,126) (0,909) (0,635)
Francja 2,963 —1,21 3,010 2,619 —1,857 2,809 5,549
(0,000) (0,290) 0,119) (0,000) (0,232) (0,192) (0,235)
1P
Niemcy 3,126 —1,148 0,947 2,615 —1,818 1,964 11,748
(0,000) (0,003) (0,062) (0,000) (0,005) (0,024) (0,019)
W. Brytania | 3,468 1,091 -0,23 4,162 1,438 —0,151 3,780
(0,000) (0,027) 0,213) (0,000) (0,026) (0,513) 0,437)
Francja 2,472 2,435 —0,589 2,691 3,522 —2,003 7,558
(0,000) 0,122) (0,265) (0,000) (0,044) (0,031) (0,109)
UNEMP
Niemcy 2,717 1,882 —4,801 1,268 -5,27 3,387 18,888
(0,000) 0,414) (0,478) (0,108) (0,057) (0,609) (0,001)
W. Brytania | 3,787 1,037 3,376 4,256 0,264 —0,491 2,214
(0,000) (0,595) (0,445) (0,000) (0,916) (0,886) (0,697)
Francja 3,2 1,604 —2,846 2,207 —3,967 1,739 11,907
(0,000) 0,174) 0,616) (0,002) (0,098) (0,791) (0,018)

Parametry B,‘i ,i=0,1,2; j = 1,2 to wspdtczynniki zaleznoSci dla prawdopodobieristw pozostania

W j-tym stanie; [30’ — wyraz wolny, ﬁij (i=1,2) odpowiada za wskaZnik makroekonomiczny podany

w tytule kazdego panelu, ﬁij — dla Polski, ﬁzj — dla kraju ktéry jest przedstawiony w panelu;

statystyka dla testowania hipotezy zerowej, ze model z dynamiczna macierza przejscia (TVPMS)
jest poréwnywalny z modelem ze statg macierza przejscia (MS), to: LM = 2(¢(6;) — {r(62)),
w ktérej £(6;) oraz r(6,) sa warto$ciami funkcji log-wiarogodnosci odpowiednio dla modelu
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Analizujac uzyskane wyniki, zauwazamy, ze poziom wspéizaleznosci gieldy
polskiej z pozostatymi gieldami jest zwiazany przede wszystkim z dlugotermi-
nowg stopa procentowa (LTI). Kierunek oddzialywania jest taki sam, jak w bada-
niu, w ktérym wszystkie zmienne objasniajace sa rozwazane razem. Dla wszyst-
kich analizowanych par uzyskane p-value, ktére odpowiada statystyce LM, jest
mniejsze niz 5%. Dla relacji gieldy warszawskiej z gietda Wielkiej Brytanii oraz
Francji otrzymano istotny parametr ﬁ22 odpowiedzialny za znaczenie rentowno-
Sci 10-letnich obligacji (odpowiednio w Wielkiej Brytanii i Francji) dla stanu
umiarkowanej wspétzaleznosdci. Natomiast dla relacji z gielda niemiecka staty-
stycznie istotny okazal si¢ parametr B21, ktéry jest odpowiedzialny za znaczenie
rentownos$ci 10-letnich obligacji niemieckich dla stanu silnej wspo6tzaleznoSci.

Istotne znaczenie dla relacji gieldy polskiej z gielda niemieckq oraz z gietda
francuska ma réwniez bezrobocie. Wzrost stopy bezrobocia skutkuje wzro-
stem warunkowego wspétczynnika korelacji Spearmana. Ponadto, dla relacji
gietdy polskiej z gielda niemiecka odnotowano istotne znaczenie wskaZnika
produkcji (IP). Kombinacja liniowa obu tych wskaZznikéw: Polski i Niemiec,
skutecznie poprawia model wspotzaleznosci pomigdzy gietdami z tych krajow
(LM = 11.748, p-value = 0,019). Mozna zauwazy¢, ze dla relacji gietdy pol-
skiej oraz gietdy niemieckiej oprécz CPI znaczenie maja wszystkie dyskutowane

zmienne makroekonomiczne.

Podsumowanie

W wyniku analizy tacznego oddziatywania rozpatrywanych czynnikéw na po-
ziom wspoélzaleznosci gield mozna zauwazy¢, ze najwigksze znaczenie ma rentow-
no$¢ 10-letnich obligacji. Sposrdd par rynkéw rozwinigtych znaczenie rentownosci
obligacji odnotowano we wzajemnej relacji gietdy brytyjskiej i francuskiej. Na-
tomiast analizujac relacje GPW w Warszawie z pozostatymi gietdami, uzyskano
whniosek, ze najwigksze znaczenie dla poziomu ich wspétzaleznosci miata zaréwno
rentowno$¢ obligacji, jak i stopa bezrobocia. Wzrost stopy bezrobocia ma odbi-
cie we wzroScie poziomu wspoétzaleznosci gietd. Jedynie dla relacji z gietda bry-
tyjska nie odnotowano tego efektu. Réwniez odbicie we wzroScie wspotzalez-
nosci analizowanych gietd ma spadek rentownosci 10-letnich obligacji Francji,
Niemiec i Wielkiej Brytanii. Nalezy zwr6ci¢ uwage, ze w przypadku tego bada-
nia nie méwimy o wplywie czynnikéw na poziom wspoétzaleznosci, lecz o zmia-

nach jednoczesnych poziomu wspétzaleznosci i wskaznikéw makroekonomicznych.
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Z.akonczenie

Celem monografii byta analiza wspéizaleznosSci rynkéw kapitalowych w ta-
kich aspektach, jak:

— grupowanie gietd podobnych do siebie w strukturze powiazan z innymi
gietdami;

— analiza zmian jednoczesnych na wybranych gietdach;

— zarazanie si¢ GPW w Warszawie kryzysem wystgpujacym na innej gietdzie;

— analiza potencjalnych determinantéw wzrostu lub spadku poziomu wspét-
zaleznoSci wybranych gietd papieréw wartosciowych.

W celu wykonania powyzszych badan usystematyzowano wilasnos$ci uzytych
narzedzi statystycznych i metod. Do gtéwnych osiagnigé w tej materii nalezy:

1. Opracowanie algorytmu EM (expectation-maximization algorithm) shuza-
cym do estymacji parametréw przetacznikowego modelu Copula-GARCH
z mechanizmem TVPMS tj., zmienng w czasie macierza przejscia zalezna
od obserwowalnych czynnikéw.

2. Uporzadkowanie warunkéw regularnosci gwarantujace asymptotyczng nor-
malno$¢ estymatora MNW (oraz EM) oraz pozadane wtasnosci statystyk
w tescie Vuonga.

Tematyka ta obejmowata rozdzialy czg¢sci I. W monografii zostata przedsta-
wiona autorska adaptacja algorytmu EM, ktéry stuzy do estymacji parametrow
przetacznikowego modelu Copula-GARCH z dwoma rezimami dla przypadku,
gdy macierz przejscia w ukrytym tancuchu Markowa nie jest stata i jest zalezna
od pewnych obserwowalnych czynnikéw.

Kolejnym zagadnieniem, ktére zostato szczegélowo oméwione w czgsci teo-
retycznej, sa wlasnosci estymatoréw nieznanych parametréw modelu, wyznaczo-

nych metoda najwigkszej wiarogodnosci lub przy zastosowaniu algorytmu EM.
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Klasycznie zaktada sig, ze zmienne losowe, dla ktérych realizacji tworzymy pro-
cedure estymacji nieznanych parametrow, sa niezalezne o tym samym rozkladzie,
ktérego gestos¢ spetnia pewne warunki regularnosdci. To zatozenie gwarantuje
asymptotyczng normalno$¢ rozkladu estymatora. Warunki te nie sa jednak spet-
nione dla préby, na podstawie ktérej estymujemy nieznane parametry modeli
przetacznikowych. Niespetnienie wymaganych warunkéw regularno$ci uniemoz-
liwia réwniez zastosowanie powszechnie uzywanych testéw stuzacych do porow-
nywania dwéch modeli, na przyktad testu Vuonga (1989).

W monografii uporzadkowane zostaty warunki regularnosci (podrozdziat 4.4)
gwarantujace asymptotyczng normalno$¢ estymatoréw nieznanych parametrow
modelu przetacznikowego, wyznaczonych metoda najwigkszej wiarogodno-
Sci (ML). Punktem wyjScia do tych rozwazan byto twierdzenie, ktérego dowdéd
zostal zamieszczony w pliku Czapkiewicz, Dawidowicz (2018). Jest to do-
wod centralnego twierdzenia granicznego formulowanego dla ciggu zmiennych
losowych o rozktadzie sterowanym wedtug ukrytego tancucha Markowa. Wyka-
zana zostata wlasnos¢, ze jesli tadcuch Markowa jest ergodyczny oraz zmienne
losowe dodatkowo spelniaja pewien warunek (warunek Lindeberga) to wéwczas
rozklad §redniej arytmetycznej tych zmiennych zmierza (wedtug rozktadu) do
rozktadu normalnego. To twierdzenie dato podstawy do dalszych teoretycznych
analiz, dotyczacych zaréwno wlasnosci estymatoréw EM jak i statystyk w tescie
Vuonga (1989), ktére zamieszczone zostaly wylacznie w monografii.

Obok warunkéw regularnosci gwarantujacych efektywnosé estymatora naj-
wigkszej wiarogodnosci, warto$cia dodang prezentowanej monografii bylo zdefi-
niowanie warunkéw regularnosci dla modeli przetacznikowych, ktére uzasadniaja
mozliwo$¢ stosowania testu Vuonga (1989) w przypadku poréwnywania dwéch
modeli przetacznikowych sterowanych wedlug ukrytego taricucha Markowa. Uzy-
cie testu Vuonga (1989) jest bowiem przydatne do weryfikacji znaczenia danych
czynnikow w poziomie wspoéizaleznosci gietd. Przy pomocy tego testu mozna
bowiem poréwna¢ dwa modele: model przelacznikowy sterowany wedtug ukry-
tego tancucha Markowa oraz model przetacznikowy z mechanizmem TVPMS
i na tej podstawie oceni¢, czy uwzglednienie badanego czynnika w modelu istot-
nie poprawia jego prognoze. Jednakze zatozenia dla stosowana testu Vuonga sa
bardzo restrykcyjne. Dotyczy to gtéwnie zatozenia o niezalezno$ci zmiennych lo-
sowych tworzacych probe. Pomimo, ze zalozenia te zostaty ztagodzone w pracy

Riversa, Vuonga (2002), to nadal nie sa spetnione dla modeli przetacznikowych.
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W podrozdziale 4.6 przedstawiono dowdd na skutecznos$¢ stosowania statystyk
testowych testu Vuonga (1989) przy autorskich warunkach regularnosci. Autorka
w monografii wykazata nie tylko stusznos$¢ stosowanych statystyk testu Vuonga
(1989), ale réwniez pokazata w jaki sposéb jest formutowana hipoteza zerowa dla
poréwnywania modeli przelacznikowych i jakiej korekty wymagaja odpowiednie
statystyki testowe.

Czgs¢ 11 prezentowanej monografii obejmowata wyniki badan empirycznych,
ktére koncentrowaty si¢ na wielu aspektach wspétzaleznosci pomiedzy gietdami.
Wykorzystujac metody taksonometryczne, dokonano pogrupowania kilkudziesig-
ciu gléwnych indekséw gieldowych, pokazano dynamike poziomu wspdétzalez-
nosci gietdy w Warszawie z innymi gietdami na §wiecie oraz zbadano efekt
zarazania GPW w Warszawie. Jednak gtéwnym celem bylo zbadanie znacze-
nia ré6znych wskaznikéw, zaréwno finansowych, jak i makroekonomicznych, na
strukture powigzan pomigdzy wybranymi gietdami papieréw wartoSciowych.

Reasumujac, jedna z hipotez badawczych, ktéra postawiono w publikacji

bylo stwierdzenie, ze:
W okresie kryzysu gietdy sq znacznie mocniej ze sobq powiqzane niz w okresach
przed i pokryzysowych. Jednak sposrod gietd na Swiecie moina wyodrebnic¢
takie grupy gietd, w obrebie ktorych relacje jej elementow z innymi gietdami sq
niezalezne od zmieniajqcej sig sytuacji ekonomicznej. Wptyw globalnej koniunktury
ekonomicznej na GPW w Warszawie jest najbardziej podobny do analogicznego
wptywu na gietdy Grupy Wyszehradzkiej.

W monografii zaprezentowano wyniki grupowania 36 indekséw pochodza-
cych z réznych gield na Swiecie, bazujac na ich dziennych notowaniach z okresu
2006-2016. Szczegétowej analizie poddano cztery podokresy: (i) przed $wia-
towym kryzysem finansowym: styczen 2006 — lipiec 2007, (ii) okres kryzysu:
lipiec 2007 — marzec 2009, (iii) okres wychodzenia z kryzysu: marzec 2009
— grudzien 2011, (iv) lata 2012-2016. Jako narzgdzie do grupowania gietd zasto-
sowano analiz¢ skupiefi. W analizie wykorzystano metod¢ Warda (1963), w kt6-
rej uzyto miarg odleglosci budowana w oparciu o warunkowy wspétczynnik ko-
relacji Spearmana uzyskany z przetacznikowego modelu Copula-GARCH.

Przeprowadzone badanie potwierdzito stwierdzenie, ze w okresie kryzysu
rynki sg ze soba silniej zwigzane niz w okresie przed i po kryzysie. Skut-
kowato to mniejsza liczba grup uzyskanych w wyniku zastosowan analizy

skupien. Jednak generalnie rynki utworzyty pie¢ gtéwnych klas: rynki z Europy
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Wschodniej, rynki z Europy Zachodniej, rynki z Ameryki Péinocnej i Potudnio-
wej, rynki z Azji oraz rynki stabo powiazane z pozostatymi. Zmiany w grupowa-
niu odbywaja si¢ tylko w obrebie tych klas.

Badanie wykazalo réwniez istnienie gietd, ktére bez wzgledu na sytuacje pa-
nujaca na rynkach sa do siebie bardzo podobne pod wzgledem powiazan z innymi
gietdami. Sposréd gield, ktére uczestniczyty w badaniu, rezultat ten otrzymano
dla rynkéw z Europy Zachodniej: Holandii, Francji i Niemiec; rynkéw z Europy
Wschodniej: Polski, Czech i Wegier, oraz rynkéw azjatyckich: Indonezji, Ma-
lezji, Hongkongu, Korei i Tajwanu. Zatem, koncentrujac uwage tylko na GPW
w Warszawie, w wyniku przeprowadzonych analiz wysnuto wniosek, iz wplyw
globalnej koniunktury ekonomicznej na GPW w Warszawie jest najbardziej po-
dobny do analogicznego wptywu na gietdy Grupy Wyszehradzkie;.

Jak juz wczesniej wspomniano, gtéwnym celem niniejszej pracy byto zbada-
nie potencjalnych determinantéw, ktére moga mie¢ znaczenie w dynamice struk-
tury powiazain pomigdzy wybranymi gieldami. Zagadnieniu temu pos§wigcony
jest w catodci rozdzial szésty prezentowanej monografii.

Jednym z gléwnych osiagnigé w tej czedci badan byto czesciowe potwier-

dzenie nastgpujacej hipotezy badawczej, iz:
Czynniki, ktore majq istotne znaczenie dla wyjasnienia zmian poziomow wspotza-
leznosci gietd nie sq uniwersalne. Dla rozwinietych rynkéw Europy Zachodniej
i USA wigksze znaczenie majq ogolnoswiatowe wskazniki finansowe, natomiast
dla relacji GPW w Warszawie z rynkami rozwinigtymi Europy Zachodniej—lokalne
wskazniki finansowe i makroekonomiczne.

W badaniu pod uwage wzigto gielde w Warszawie, w Londynie, we Frank-
furcie, w Paryzu oraz w Nowym Yorku. W niektérych przypadkach przedyskuto-
wano rowniez relacje z gietda w Sztokholmie oraz gietda w Rosji, jednak te ba-
dania mialy charakter wytacznie ilustracyjny. Do globalnych dziennych wskazni-
kéw finansowych zaliczono: wartos¢ indeksu VIX oraz VSTOXX, stawki LIBOR
USD, wskaznik TED spread oraz ceny kontraktéw na rope typu Brent i miedZ.
Natomiast lokalne wskaZniki finansowe i makroekonomiczne to: dzienna i mie-
sigczna rentowno$¢ 10-letnich obligacji, stopa bezrobocia, inflacja oraz wskaznik
produkcji przemystowe;.

Wychodzac naprzeciw mocno udokumentowanej w literaturze tezie, ze

zmienno$¢ stop zwrotu na gieldzie ma duze znaczenie w poziomie ich

202



wspodtzaleznosci, zbadano wptyw aktualnych wartosci indeksu zmienno$ci im-
plikowanej VIX oraz VSTOXX na przyszlty poziom wspétzalezno$ci wybranych
gield. W ten sposéb starano si¢ wykazaé podpunkt, iz:

Notowania indeksu VIX (oraz VSTOXX) majq gtownie znaczenie dla poziomu wspot-
zaleznosci rynkow rozwinietych. Wraz ze wzrostem tego indeksu wystepuje wzrost
poziomu wspotzaleznosci.

W badaniu tym potwierdzono przypuszczenie, ze indeks zmiennosci impliko-
wanej VIX lub VSTOXX ma znaczenie dla przyszltego poziomu wspdétzaleznosci
gietd rozwinigtych. Dla wszystkich mozliwych par utworzonych dla stép zwrotu
indekséw gietdowych USA, Niemiec, Francji, Wielkiej Brytanii oraz Szwecji in-
deksy zmienno$ci implikowanej istotnie wptywaty na warunkowy wspétczynnik
korelacji Spearmana, ktérym mierzono poziom wspdtzaleznosci gietd. Wraz ze
wzrostem wartosci indeksu VIX (lub VSTOXX) nastgpuje wzrost sity powia-
zafi pomiedzy rynkami. Natomiast dla GPW w Warszawie indeks zmiennoSci
implikowanej okazat si¢ istotny tylko dla poziomu jej wspotzaleznosci z gietda
w Londynie (indeks VIX, indeks VSTOXX) oraz z gielda w Sztokholmie (indeks
VSTOXX).

Kolejnym podpunktem hipotezy badawczej byto stwierdzenie:

Notowania stop procentowych LIBOR oraz TED spread majq znaczenie dla
poziomu wspotzaleznosci rynkow rozwinietych. Obnizka stop procentowych LIBOR
oraz wzrost wartosci TED spread skutkuje wzrostem tego poziomu.

Badajac stawki LIBOR USD zauwazono, ze dzienne zmiany tych stép
procentowych maja stosunkowo niewielkie znaczenie we wzajemnych relacjach
gield. Wsréd rozwinigtych gietd Europy Zachodniej udato si¢ wykazac znaczenie
tego wskaznika dla relacji gieldy niemieckiej z gietda brytyjska oraz gietdy
niemieckiej z gielda szwedzka. Jednak znaczenie tego czynnika zaobserwowano
rowniez w relacji GPW w Warszawie z gietldami rozwinigtymi. Wykazano
bowiem wplyw zmian stawki LIBOR USD na poziom wspétzaleznosci GPW
w Warszawie z gietda w Londynie i w Nowym Jorku. We wszystkich tych
relacjach wynikiem spadku stopy procentowej LIBOR USD jest wzrost poziomu
wspoélzaleznosci.

Nieco inne wnioski otrzymano analizujac wskaznik TED spread. Wskaznik
ten mial znaczenie dla poziomu wspétzaleznosci gietdy brytyjskiej z gietda nie-
miecka, ale odnotowano tez jego znaczenie dla relacji gietdy brytyjskiej z gietda

francuska. We wszystkich tych relacjach odpowiednio duzy wzrost wskaZnika
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TED spread powoduje, ze gietdy przechodza do stanu silnej wspdétzaleznoSci.
Nigdzie natomiast nie zauwazono znaczenia tego wskaznika we wzajemnych
relacjach GPW w Warszawie z innymi gietdami.

Kolejny punkt hipotezy to:

Ceny surowcow majq znaczenie dla wyjasnienia zmian poziomow wspotzaleznosci
rynkéw rozwinigtych. wzrost ceny surowca skutkuje wyzszym poziomem tej wspot-
zaleznosci.

W celu wykazania tego punktu testowano wptyw cen kontraktéw termino-
wych na ropg typu Brent i miedZ na poziom wspdizaleznosci analizowanych
gietd. Generalnie, nie udato si¢ wykazaé istotnego znaczenia tego czynnika, we
wzajemnych relacjach pomigdzy gieldami, ale jednak zauwazalne byly pewne
prawidtowosci. Ceny kontraktéw na oba surowce miaty znaczenie dla gietdy
amerykanskiej i jej relacji z rozwinigtymi gietdami Europy Zachodniej. Zauwa-
Zono, ze wzrost cen istotnie wptywa na wzrost poziomu wspéizaleznosci pomig-
dzy gielda amerykariska a kolejno: gietda niemiecka, francuska i brytyjska. Jesli
idzie o GPW w Warszawie to cena kontraktow na rope miata znaczenie tylko dla
jej relacji z gielda w Nowym Yorku, natomiast znaczenie ceny kontraktéw na
miedZ — dla relacji zaréwno z gietda w Nowym Yorku jak i z gielda we Frank-
furcie. Wniosek ten jest bardzo naturalny, gdyz jak wiadomo cena miedzi ma
bardzo duze znaczenie dla gietdy polskiej (w ktérej kluczowa pozycje zajmuje
KGHM-spétka mocno uzalezniona od sytuacji na rynku miedzi).

Zatem, reasumujac, mozna co prawda zauwazy¢, ze wskazniki globalne od-
grywaja duza rolg gtéwnie we wzajemnych relacjach gietd rozwinigtych, jed-
nak zdarzaja si¢ przypadki, dla ktérych maja one réwniez znaczenie dla GPW
w Warszawie. Na przyklad, dla jej relacji z gietda londynska, ktdéra jest najwigk-
sza w Europie, znaczenie ma VIX i LIBOR USD, z gietda amerykariska, ktéra
jest najwigksza na $wiecie, znaczenie ma LIBOR USD oraz ceny kontraktéw
na surowce, natomiast relacja GPW w Warszawie z gielda niemiecka jest deter-
minowana przez cen¢ miedzi. Ale z drugiej strony nalezy pamigtac, ze gietda
w Warszawie byta dtugo uznawana jako gietda rozwijajaca sig¢, jednak w roku
2017 agencja FTSE Russell sklasyfikowata Polske jako rynek rozwinigty.

Przechodzac teraz do oméwienia znaczenia czynnikéw lokalnych, jako
kolejny determinant zmian poziomu wspoétzaleznosci pomigdzy gietdami pod
uwage zostala wzigta dzienna rentowno$¢ 10 letnich obligacji. W ten sposéb

starano si¢ wykaza¢ podpunkt:
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Rentownosé 10-letnich obligacji rynkow rozwinietych ma znaczenie dla poziomu
wspotzaleznosci rynku rozwinigtego 7 GPW w Warszawie. Wzrost rentownosci
obligacji kraju z rozwinigtq gospodarkaq obniza poziom tej wspotzaleznosci.

Podsumowujac wnioski z tej czgsci badain empirycznych mozna stwierdzié,
ze rentownoS$¢ 10-letnich obligacji kraju z rozwinigta gospodarka ma znaczenie
dla wzajemnych relacji gieldy tego kraju z GPW w Warszawie. Wzrost rentow-
nosci 10-letnich obligacji obniza poziom wspdétzaleznoSci gietd. Prawidlowosé
ta zostata zauwazona w relacji gietdy polskiej z gielda Wielkiej Brytanii, Nie-
miec, Francji (oraz Szwecji). Nie wykazano natomiast znaczenia rentownosci
10-letnich obligacji w poziomie wspdtzaleznosci gietdy polskiej z gielda amery-
kanska. Jednakze jesli idzie o wzajemne relacje pomigdzy gietdami rozwinigtymi,
to tutaj réwniez istnieja pary, dla ktérych czynnik ten odgrywa znaczaca rolg. Ta-
kie pary tworzy gietda brytyjska z gietda amerykanska oraz gietda brytyjska
z gielda niemiecka.

Kolejne badanie dotyczylo analizy znaczenia danych makroekonomicznych:

indeksu cen konsumpcyjnych (CPI), indeksu cen produkcji przemystowej, stopy
bezrobocia oraz rentownosci dziesigcioletnich obligacji (o czgstotliwoSci mie-
sigcznej) w poziomie wspétzaleznoSci gietd. W ten sposéb byl weryfikowany
ostatni punkt hipotezy badawczej:
Wielkosci makroekonomiczne, takie jak inflacja, stopa bezrobocia czy indeks pro-
dukcji przemystowej majq znaczenie dla relacji GPW w Warszawie z rozwinigetymi
gietdami Europy Zachodniej. Wzrost stopy bezrobocia w Polsce ma odbicie we
wzroscie poziomu wspotzaleinosci tych gietd.

Czestotliwo$¢ danych stép zwrotu indekséw gietdowych jest dzienna, pod-
czas gdy dane dotyczace wskaznikéw makroekonomicznych maja czestotliwosé
miesigczna. Badanie wykazalo, ze dane makroekonomiczne nie mialty wptywu na
przyszty poziom wspdtzaleznosci gietd. W wyniku analizy relacji GPW w War-
szawie z pozostalymi gieldami uzyskano wniosek, ze najwigksze dla niej zna-
czenie ma biezaca miesigczna rentowno$¢ obligacji oraz stopa bezrobocia. Ren-
townosS¢ obligacji okazata si¢ istotna dla relacji GPW w Warszawie z gietda
Francji, Niemiec i Wielkiej Brytanii. Wraz ze spadkiem rentownoSci dziesigcio-
letnich obligacji krajow rozwinigtych zauwazalny byl wzrost przecigtnego po-
ziomu wspdtzaleznosci tych gield. Natomiast zmiana stopy bezrobocia w Polsce
miata odbicie w poziomie wspotzaleznoSci GPW w Warszawie z gietda Francji

oraz Niemiec. Wraz ze wzrostem przyrostu stopy bezrobocia zauwazalny byt
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WwZzrost przecigtnego poziomu wspotzaleznosci analizowanych par gietd. Dla re-
lacji gietdy niemieckiej z gietda polska istotny okazal si¢ réwniez wskaznik
produkcji, zaréwno z Polski oraz z Niemiec.

Natomiast dla wzajemnej relacji pomiedzy gietdami rozwinigtymi, oprécz
miesigcznej rentownosci 10-letnich obligacji (gietda brytyjska z gietda francuska)
nie wykryto znaczenia czynnikéw makroekonomicznych. Zatem potwierdzito si¢
przypuszczenie, ze lokalne wskaZniki makroekonomiczne maja znaczenie dla
relacji GPW w Warszawie z duzymi gieldami Europy Zachodnie;j.

Przechodzimy teraz do oméwienia hipotez pomocniczych, ktére byty wymie-
nione we wstepie do monografii. Pierwsza taka hipoteza bylo stwierdzenie:

Dla relacji GPW w Warszawie z rozwinigtymi gietdami Europy wyzszy poziom
wspotzaleinosci dwdch gietd pokrywa sie 7 okresem duzej zmiennosci stép zwrotu
indeksow gietdowych.

W tym celu do modelowania struktury powiazan pomigdzy dziennymi sto-
pami zwrotu indekséw analizowanych gield zastosowano przelacznikowy mo-
del Copula-GARCH z dwoma stanami, ktére reprezentuja dwa rézne poziomy
wspoétzaleznosci. Analizujac warunkowe prawdopodobienistwa przynaleznosci do
jednego z tych dwéch stanéw mozna byto zauwazyé, ze w okresie duzej zmien-
nosci stép zwrotu, wzrastato réwniez prawdopodobienistwo przynaleznosci do
stanu, w ktérym stopy zwrotu byly bardzo silnie ze sobg skorelowane. Wynika-
nie w druga strong¢ jednak nie byto tak oczywiste. W okresach kiedy warunkowa
korelacja Spearmana pomigdzy stopami zwrotu rozpatrywanych indekséw gietdo-
wych byta stosunkowo bardzo duza, to niekoniecznie byt zauwazalny znaczacy
wzrost warunkowej wariancji stop zwrotu poszczeg6lnych indekséw gietdowych.

W niniejszej publikacji wykazano réwniez, ze po roku 2006 nastapita zmiana
struktury powigzan pomigdzy warszawska gietda a rozwinigtymi rynkami Europy.
W ten sposéb zostala potwierdzona kolejna hipoteza, ze:

Zmiana struktury powiqzan pomigdzy rynkami wyrazona jako poziom wspotzalez-
nosci dziennych stop zwrotu indeksow gietdowych moze by¢ nie tylko zwiqzana
z okresami hossy i bessy, ale rowniez moZe by¢é wywotana przez inne czynniki.

W badaniu rozwazono dzienne stopy zwrotu indekséw gieldowych reprezen-
tujace gietdy: Polski, Niemiec, Wielkiej Brytanii, Francji, Szwecji, Rosji oraz
USA. W tym badaniu analizowany byt okres od stycznia 1996 do grudnia 2006
roku. Dla danych z tego okresu zbudowano model przetacznikowy z trzema

stanami, ktéry poddano procedurze testowania z modelem przetacznikowym
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z dwoma stanami. W wyniku przeprowadzonych analiz otrzymano wniosek, ze
model przetacznikowy, w ktérym uwzgledniono trzeci stan, jest istotnie lepszy
niz model z dwoma stanami. Analizujac zmiany warunkowych wspétczynnikéw
korelacji Spearmana wyznaczonych dla stép zwrotu, okre§lajacych dynamike po-
ziomu wspdélzaleznosci gietd, zauwazono, ze istotne przejscie ze stanu z bardzo
staba wspdtzaleznoscia do standéw z silniejszymi wspoétzalezno§ciami nastgpito
okoto 2006 roku. Efekt ten mozna tlhumaczy¢ osiagnigciem przez GPW pewnej
dojrzatosci w relacjach z innymi gieldami na Swiecie.

Na zakorniczenie omawiania badan empirycznych przedstawionych w mono-
grafii, nalezy nadmieni¢ o wnioskach wynikajacych z badania efektu zarazania
GPW w Warszawie negatywnym bodZcem powstalym na rozwinigtych gietdach
Europy Zachodniej i USA. Okazato si¢, ze na GPW w Warszawie sa odczuwalne
gwaltowne zawirowania wystgpujace na europejskich rynkach rozwinigtych. Gdy
tam wystgpuja bardzo silne spadki, ktérym towarzyszy bardzo duza zmienno$¢
stop zwrotu, istotnie wzrasta korelacja pomigdzy stopami zwrotu indekséw giet-
dowych. Jednak nie kazdy negatywny bodziec, ktéry pojawit si¢ na rynku Europy
Zachodniej wywotywat zarazenie GPW w Warszawie. Nie odnotowano réwniez
efektu zarazenia GPW w Warszawie silnymi spadkami na gietdzie w Nowym
Yorku wywotanym kryzysem finansowym.

Przedstawione w pracy badania miaty na celu przyblizy¢ zagadnienie
wspoélizaleznosci i wzajemnych powiazan pomigdzy gieldami. Poniewaz jednak
temat ten jest bardzo szeroki i w ostatnich latach czgsto poruszany w literaturze

przedmiotu, bedzie tematem dalszych badan autorki.
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