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Ceny akgji, produkt krajowy brutto i stopy
procentowe: analiza wspoétzaleznosci dla Polski

Streszczenie: W artykule przedstawiono wyniki badania wspotzaleznosci miedzy zmianami gtow-
nego indeksu warszawskiej gietdy (WIG) a zmianami produktu krajowego brutto oraz dtugo- i krot-
kookresowych stép procentowych w Polsce w latach 2001-2016. Analize przeprowadzono na danych
o kwartalnej czestotliwosci, z uzyciem metod z zakresu ekonometrii szeregéw czasowych, pozwala-
jacych na uwzglednienie istnienia autokorelacji w szeregach badanych zmiennych. Wyniki badania
sugeruja, ze stopy zwrotu z akcji sygnalizujg z wyprzedzeniem dwoch kwartatdéw zmiany poziomu
aktywnosci gospodarczej. Jednoczenie wyniki te wskazujg na statystycznie istotne, stosunkowo stabe,
negatywne powigzanie stop wzrostu WIG z réwnoczesnymi zmianami stop procentowych, przede
wszystkim dtugookresowych. Rezultaty te pozostaja zgodne z przytaczanymi argumentami teore-
tycznymi z obszaru finanséw i ekonomii.
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1. Wprowadzenie

Kilka koncepcji teoretycznych w finansach i ekonomii implikuje istnienie po-
zytywnej relacji miedzy stopami zwrotu na rynku akcji i zmianami aktywnosci
gospodarczej w sferze realnej, mierzonej za pomoca zmian produktu krajowego
brutto. Co wigcej, teoria sugeruje, ze przy zatozeniu efektywno$ci rynku zmia-
ny koniunktury gieldowej prognozuja zmiany koniunktury gospodarczej. Z tego
wzgledu indeksy gietdowe zaliczane sg czgsto do wskaznikow wyprzedzajacych
(barometrow) koniunktury. Jednocze$nie model wyceny, oparty na warto$ci bieza-
cej oczekiwanych dywidend, implikuje negatywny zwiazek miedzy stopami zwro-
tu z akcji a zmianami stop procentowych. Od lat na §wiecie prowadzone sg badania
nad statystycznym powigzaniem notowan indeksow ze wskaznikami opisujacymi
zmiany w realnej gospodarce. Gtownym celem artykutu jest ustalenie, czy i jakie
zalezno$ci dynamiczne istnialy miedzy gldownym indeksem warszawskiej gietdy
(WIG) a gtdownym miernikiem aktywnosci gospodarczej (PKB) oraz dtugo- i krot-
kookresowymi stopami procentowymi w latach 2001-2016. W oparciu o przyto-
czone argumenty stawiamy nastgpujace hipotezy badawcze:
1.  Zmiany indeksu WIG powinny sygnalizowa¢ z wyprzedzeniem zmiany ko-
niunktury gospodarczej (PKB) w tym samym kierunku.
2. Mozna spodziewac si¢ ujemnej zaleznosci miedzy stopami procentowymi a in-
deksem WIG w zwiazku z ich rola czynnikow dyskonta przy wycenie akcji.
W przeprowadzonej analizie wykorzystano modele ekonometryczne uwzglednia-
jace autokorelacje w szeregach czasowych badanych zmiennych. Badania nad powia-
zaniem indeksow ze zmianami PK B byly juz przeprowadzane przez polskich badaczy
w przesztosci, jednak dla krotszych przedziatlow czasu i z uzyciem prostych metod
ilosciowych (analiza graficzna szeregéw czasowych, wspotczynniki korelacji).
Zestawienie argumentacji teoretycznej i przeglad wynikow badan empirycz-
nych sg przedmiotem drugiego punktu artykutu. W punkcie trzecim przedstawio-
no dane wykorzystane w badaniu i dokonano analizy ich stacjonarnosci. Punkt
czwarty poswigcony jest analizie wspotzaleznosci. W punkcie pigtym zaprezen-
towano wyniki analizy stabilnosci oszacowanych réwnan regresji. Artykut kon-
czy podsumowanie i wnioski.

2. Argumenty teoretyczne i przeglad badan

Zgodnie z podstawowym modelem wyceny akcji, opartym na wartosci biezacej,
cena akcji odzwierciedla sumg¢ zdyskontowanych oczekiwanych przez inwesto-
row przysztych dywidend. Ze wzgledu na proces dyskontowania oczekiwanych
przepltywow ich waga maleje w postepie geometrycznym wraz z oddalaniem si¢
w czasie od momentu wyceny, sprawiajac, ze realny wplyw na cen¢ maja gtow-

FOE 2(334) 2018  www.czasopisma.uni.lodz.pl/foe/


http://www.czasopisma.uni.lodz.pl/foe/

Ceny akgji, produkt krajowy brutto i stopy procentowe: analiza wspoizaleznosci dla Polski 117

nie oczekiwania dotyczace najblizszej przysztosci. Zmiany aktywnosci gospo-
darczej znajduja odzwierciedlenie w zmianach cen akcji w tym samym kierunku,
wlasnie przez zmiany w oczekiwanym poziomie przysztych dywidend. Przycho-
dy dla akcjonariuszy zalezg bowiem od przeptywoéw pienieznych generowanych
przez przedsiebiorstwa, te za§ sa pochodng ogoélnych warunkow gospodarczych.
Co wigcej, zmiany tych ostatnich powinny by¢ sygnalizowane przez gietde z pew-
nym wyprzedzeniem. Zgodnie z hipoteza efektywnosci rynku wszelkie nowe in-
formacje znajdujg natychmiast odzwierciedlenie w cenach akcji. Takie zachowanie
rynku akcji, w porownaniu z rozciggnigciem w czasie wszelkich zmian zacho-
dzacych w realnej sferze gospodarki, powoduje, ze rynek akcji, wedtug koncepcji
»pasywnego informatora” (Morck, Shleifer, Vishny, 1990), spetnia role barometru
przysztej koniunktury gospodarcze;j.

Teoria ekonomii dostarcza z kolei wielu argumentéw wskazujacych, ze ry-
nek akcji nie tylko biernie odzwierciedla przyszty stan gospodarki, ale tez — przez
wpltyw na decyzje uczestnikdw zycia gospodarczego — stymuluje realne procesy
gospodarcze. Mozna tutaj wymieni¢ kilka mechanizméw dotyczacych tego typu
zalezno$ci.

Jeden z nich polega na tym, ze korzystna koniunktura gietdowa prowadzi
do wzrostu inwestycji. Na przyktad zgodnie z teorig Q-Tobina, rozwinigtg przez
J. Tobina oraz W. Brainarda (Brainard, Tobin, 1968), wyzsze ceny akcji powodu-
ja, ze rynkowa warto$¢ spotek coraz bardziej przekracza ich warto$¢ odtworze-
niowa, na co menedzerowie reaguja, podejmujac dodatkowe inwestycje. W rezul-
tacie zwigksza si¢ popyt na inwestycje w skali catej gospodarki, ktory prowadzi
do poprawy koniunktury gospodarczej. Wedtug B. Malkiela (1999) rynek akcji
wplywa na gospodarke na trzy sposoby. Po pierwsze, wzrost cen akcji wywotuje
tzw. efekt bogactwa, prowadzacy bezposrednio do wzrostu konsumpcji, a tym sa-
mym wzrostu dochodu narodowego. Po drugie, rosnace ceny akcji oznaczaja spa-
dek kosztu kapitatu wlasnego przedsiebiorstw, skutkujacy na przyktad wigksza
liczba optacalnych inwestycji oraz wigkszg ilo$cia pozyskanego kapitatu w wyni-
ku kolejnych emisji akcji. Moga tez przyciggac na gietde nowe przedsigbiorstwa,
ktore w ten sposob pozyskuja kapitat na nowe inwestycje. Istotng rolg moze spet-
nia¢ rowniez ,,efekt oczekiwan”, polegajacy na tym, ze rosnace indeksy gietdowe
przyczyniajg si¢ do poprawy oczekiwan biznesu oraz konsumentow, dotyczacych
perspektyw na przysztos¢. Inny mechanizm pozytywnego oddziatywania miedzy
gieldg a gospodarka polega na zwigkszaniu wiarygodnosci kredytowej spotek wraz
ze wzrostem cen ich akcji, a w rezultacie na obnizce cen kredytow i zwigkszeniu
ich dostepnosci dla przedsigbiorstw (,,efekt kredytowy”).

Zgodnie z formuta wyceny akcji zmiany stop procentowych znajduja odzwier-
ciedlenie w zmianach cen akcji przez zmiany stop dyskonta. Wzrost (spadek) stop
procentowych oznacza wyzsze (nizsze) stopy dyskonta, chociazby ze wzgledow
arbitrazowych, i tym samym nizsze (wyzsze) ceny akcji. Niemniej jednak stopy
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procentowe wptywaja tez na poziom produkcji. Spadki stop wywotujg wzrosty in-
westycji realnych oraz wydatkow konsumpcyjnych (na przyktad przez obnizenie
kosztow kredytow) i tym samym przysztego poziomu produktu. Dlatego zmiany
stop procentowych mogg oddzialywac na ceny akcji w dwojaki sposob: po pierwsze
przez arbitraz lub efekt substytucyjny, po drugie zas przez zmiany przysztego po-
ziomu produktu. Oba efekty dziatajg w tym samym kierunku i w konsekwencji ceny
akcji rosng w odpowiedzi na spadek stop oraz spadaja w reakcji na ich wzrost.

Zwiazki miedzy rynkiem akcji a koniunkturg gospodarcza oraz stopami pro-
centowymi byly przedmiotem wielu badan empirycznych. Ptynace z nich wnio-
ski nie sg jednoznaczne, zaréwno jesli chodzi o kierunek, jak i sile oddziatywan.
Kwestig dyskusyjna pozostaje tez odpowiedz na pytanie, czy negatywne powia-
zanie ze zmianami WIG dotyczy zaréwno dtugookresowych, jak i krotkookreso-
wych stop procentowych.

W jednych z pierwszych badan dla amerykanskiego rynku akcji E. Fama (1981;
1990), R. Barro (1990) i W. Schwert (1990) znalezli dowody na to, ze przeszite zmia-
ny gietdowych cen akcji majg duzg moc objasniajaca dla stop wzrostu inwestycji
realnych, produkcji przemystowej oraz produktu narodowego brutto. Kolejnych do-
wodow tego typu zaleznosci dostarczaja rowniez N.F. Chen (1991), B.S. Lee (1992)
1 G. Galinger (1994). D. Domian i D. Louton (1997) dowodza ponadto wystgpowania
w tych relacjach migdzy gietda a gospodarka pewnej asymetrii, polegajacej na tym,
ze zwigzKki te sg silniejsze w czasie recesji niz w okresach ozywienia koniunktury.
Z drugiej strony badania C.R. Harveya (1989) dla USA dowodza niewielkiego po-
wigzania koniunktury gospodarczej z koniunkturg gietdows.

Zalezno$ci migdzy cenami akcji a zmiennymi ekonomicznymi byly tez ba-
dane dla innych krajow. W pracy A. Peiro (1996) stwierdza si¢, ze w przypadku
trzech najwiekszych gospodarek europejskich (Niemcy, Francja, Wielka Bryta-
nia) stopy zwrotu na rynku akcji s3 w duzym stopniu objasniane zaré6wno przez
przyszte zmiany produkcji przemystowej (lub, w mniejszym stopniu, PKB), jak
1 biezgce zmiany stop procentowych, przy czym zalezno$¢ od zmian tych ostat-
nich okazuje si¢ silniejsza niz w przypadku produkcji. Co wigcej, moc objasnia-
jaca przysztych zmian produkcji dla stop zwrotu z akcji w wigkszosci zanika, je-
sli w réwnaniach regresji dla stop zwrotu uwzglednia si¢ rGwnoczesnie biezace
zmiany stop procentowych. Kontrastuje to z wynikami dla USA, gdzie przyszia
produkcja jest bardziej istotna niz zmiany stop. Z kolei J.J. Choi, S. Hauser, K. Ko-
pecky (1999), w oparciu o analizg kointegracji i estymacj¢ modeli korekty btedem,
dowiedli istnienia silnych zaleznos$ci migdzy wezesniejszym zachowaniem gietdo-
wych indekséw a zmianami produkcji przemystowej we wszystkich krajach grupy
G-7. Potwierdzenia tych wynikow dla Niemiec, z uzyciem podobnej metodologii
i stopy wzrostu PKB zamiast produkcji przemystowej, dostarcza A. Adamopoulos
(2010). Do analogicznych wnioskow doszli tez F. Canova i G. De Nicolo (1995),
dowodzgc przy tym istnienia silnych zwigzkoéw miedzy czterema europejskimi
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krajami (Niemcy, Francja, Wielka Brytania, Wlochy) oraz miedzy Europa i USA.
Podobne wyniki uzyskali rowniez A. Nasseh i J. Strauss (2000), badajac dtugo-
1 krotkookresowe powigzania migdzy stopami zwrotu z akcji a krajowg 1 zagra-
niczng aktywnoscig gospodarcza w obrebie szesciu krajow europejskich (oprocz
wyzej wymienionych takze Szwajcaria i Holandia). Znalezni oni rowniez dowody
na to, ze dlugoterminowe stopy procentowe s3 negatywnie powigzane z cenami
akcji (zgodnie z ich rolg jako czynnikéw dyskonta), natomiast stopy krotkookre-
sowe powigzane sg pozytywnie. Zdaniem autoréw wynika to z faktu, ze krétko-
okresowe stopy procentowe reprezentuja biezace zmiany koniunktury gospodar-
czej, rosngc rownolegle z jej ozywieniem i spadajac wraz z ochlodzeniem. Z kolei
na przyktad C. Hassapis i S. Kalyvitis (2002), oprocz potwierdzenia dla wszyst-
kich krajow grupy G-7 tradycyjnie testowanych prognostycznych wtasnosci stop
zwrotu z akcji w odniesieniu do przysztych stop wzrostu produkeji przemysto-
wej, wykazali réwniez negatywne powiazanie biezacych zwrotéw na rynku akcji
z przesztymi stopami wzrostu gospodarki. Zdaniem autoréw zaleznos$¢ ta moze
wynika¢ na przyktad z kontrcyklicznej polityki wladz monetarnych i oczekiwan
inwestoréw dotyczacych wzrostu (spadku) stop procentowych w reakcji na ,,prze-
grzanie” (spowolnienie) koniunktury gospodarczej (zob. rowniez Park, 1997). Ana-
logiczna relacje dla USA zaobserwowali N. Laopodis i B. Sawhney (2002), przy-
pisujac ja zmianom krotkoterminowych stop procentowych.

W literaturze mozna tez znalez¢ wyniki badan sugerujace, ze dobra koniunk-
tura gospodarcza oddziatuje pozytywnie na rynek akcji, a nie odwrotnie (zob. np.
Vazakidis, Adamopoulos, 2009; Hanusek, Filer, 2000). Na przyktad B. Sawhney,
E. Anoruo i M. Feridun (2006) wykazali, ze w USA w latach 19702003 wzrost
PKB byl przyczyna w sensie Grangera dla stop zwrotu z akcji, przy jednoczesnym
braku przyczynowosci w odwrotnym kierunku. W tym samym okresie w Kana-
dzie relacje przyczynowe byly obustronne. Autorzy ci dowodza rowniez obustron-
nych relacji przyczynowych miedzy stopami zwrotu z akcji a zmianami krotko-
i dtugoterminowych stop procentowych.

Analizy zwigzkéw migdzy zachowaniem gietdowych indeksow a zmiana-
mi aktywnosci gospodarczej byly podejmowane rowniez w Polsce — na przyktad
w pracach B. Wyznikiewicza (2000), J. Fundowicza (2003), E. L.ona (2005), J. Fun-
dowicza i B. Wyznikiewicza (2006), J. Brzeszczanskiego, J. Gajdki, T. Schab-
ka (2009). Autorzy ci postuguja si¢ prostymi metodami ilosciowymi, formutujac
whnioski na podstawie graficznej analizy szeregdow czasowych i obliczen wspot-
czynnikéw korelacji Pearsona. We wszystkich tych pracach stwierdza si¢ istnie-
nie pozytywnej korelacji miedzy stopami wzrostu WIG a stopami wzrostu PKB
lub produkcji przemystowej. J. Stapata (2012) i E. Widz (2016) dowodza ponadto,
ze najwyzsza korelacja migdzy stopami zwrotu z indeksu WIG a stopami wzrostu
PKB w latach, odpowiednio, 1998—2011 oraz 2003—2014 wystgpowala w przypad-
ku op6znienia dynamiki PKB wzgledem WIG o dwa kwartaty.
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3. Dane i analiza stacjonarnosci

W przeprowadzonym badaniu empirycznym postuzono si¢ metodami z zakresu eko-
nometrycznej analizy szeregéw czasowych, takimi jak testy pierwiastka jednostko-
wego oraz modele autoregresyjne z rozktadem opoznien'. Analize przeprowadzono
dla danych w ujeciu kwartalnym. W roli miernika aktywnoS$ci gospodarczej uzyto
danych o PKB, pochodzacych z bazy Eurostatu, zawierajacej aktualne, zrewidowane
szacunki GUS. Czgstotliwos¢ obliczania tej miary przez GUS determinuje czgstotli-
wos¢ danych uzytych w badaniu — zastosowanie danych rocznych skutkowatoby zbyt
malg liczba obserwacji. Z danych o PKB usunieto czynnik sezonowy, stosujac metode
TRAMOY/SEATS, zalecang przez Eurostat®. Stan koniunktury gietdowej odzwiercie-
dlony jest przez warto$ci indeksu WIG (dane z GPW). Informacje o poziomach dtugo-
i krotkookresowych stop procentowych pochodzg z bazy danych OECD?. Poniewaz
szereg czasowy stop dtugoterminowych rozpoczyna si¢ w 2001 roku, badaniem obje-
to okres 2001Q1-2016Q4, tacznie 64 obserwacje. Dane o PKB, WIG i stopach procen-
towych w ujeciu nominalnym urealniono za pomocg wskaznika CPIL. Zgodnie z po-
wszechnie stosowang praktyka do badania uzyto logarytméw PKB oraz WIG.

Pierwszym etapem analizy jest zbadanie wewnetrznej struktury dynamicz-
nej szeregdw wszystkich zmiennych. Jak wiadomo, wiekszo$¢ zmiennych makro-
ekonomicznych i finansowych charakteryzuje si¢ niestacjonarnym przebiegiem.
Zastosowanie takich zmiennych w rownaniach regresji pociaga za sobg liczne
konsekwencje dla wlasnosci estymatoréw, prowadzac do problemu tzw. regre-
sji pozornych?®. W badaniach ekonomicznych od zmiennych wymaga si¢ zwyczaj
spetnienia warunkow tzw. stabej stacjonarnos$ci, a analiza statystyczna prowa-
dzona pod tym katem w praktyce sprowadza si¢ do testowania obecnosci trendu
deterministycznego (niestacjonarno$¢ w $redniej) oraz tzw. pierwiastka jednost-
kowego, czyli trendu stochastycznego (niestacjonarno$¢ w wariancji). Istotna jest
identyfikacja wtasciwego typu niestacjonarnosci.

Oszacowano zatem linie trendu liniowego dla wszystkich badanych zmien-
nych, uzyskujac w kazdym przypadku istotne statystycznie wspotczynniki regresji
dla zmiennej czasu. Nie stwierdzono natomiast istotnosci trendu wielomianowego
w stopniu wyzszym niz 1. W resztach kazdego z czterech oszacowanych modeli
stwierdzono jednak istnienie silnej autokorelacji zar6wno pierwszego, jak i wyz-

! Podstawy teoretyczne i aplikacyjne tych metod mozna znalez¢ w wielu podrecznikach
do ekonometrii — zob. np. Charemza, Deadman, 1997; Koop, 2011; Maddala, 2006, Osinska, 2007.

2 Szczegotowy opis tej procedury mozna znalez¢ na stronach internetowych Eurostatu. Pro-
cedurg t¢ wykonano przy uzyciu programu Gretl, w ktérym jest ona zautomatyzowana.

3 Zgodnie z charakterystyka OECD stopy dtugoterminowe to stopy rentownosci dziesigcio-
letnich obligacji skarbowych, a stopy krotkookresowe to stopy rentowno$ci bondéw skarbowych lub
oprocentowanie krotkoterminowych pozyczek migdzy instytucjami finansowymi.

4 Mozliwe jest wowczas otrzymanie modelu z obiecujgcymi wynikami testow diagnostycz-
nych nawet wtedy, kiedy regresja nie ma merytorycznego sensu.
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szych rzedow. Wyniki tego badania podsumowuje tabela 1. W nawiasach kwadra-
towych podane sg empiryczne poziomy istotnosci (p-value).

Tabela 1. Oszacowania trendu liniowego i rzad autokorelacji zmiennych

Zmienna X, | Wyraz wolny Zmienna czasowa R? DW Rzl::iszgtokorelacji
InPKB 7,7850 [0,0000] 0,0097 [0,0000] 0,9693 | 0,0833 4
InWIG 5,4294 [0,0000] 0,0142 [0,0000] 0,4587 | 0,1375 2
STIR 0,0568 [0,0000] | —0,0008 [0,0000] 0,4317 | 0,1236 1
LTIR 0,0431 [0,0000] | —0,0003 [0,0001] 0,2172 | 0,3362 1

Objasnienia: LTIR - dtugookresowe stopy procentowe, STIR — krotkookresowe stopy procentowe

Zrodto: opracowanie wiasne

Istnienie autokorelacji w resztach modeli trendu stanowi przestanke do testo-
wania hipotezy pierwiastka jednostkowego. Wykorzystano dwa testy na istnienie
pierwiastka jednostkowego: rozszerzony test Dickeya-Fullera (test ADF — Dickey,
Fuller, 1981) oraz test Kwiatkowskiego-Phillipsa-Schmidta-Shina (KPSS — Kwiat-
kowski i in., 1992). W tescie ADF szacowane jest rOwnanie regresji:

D
AX, =a+0t+¢X,  +) BAX,  +¢,, (1)
i=1
gdzie X oznacza wartosci szeregu czasowego badanej zmiennej oraz AX =X - X |,
t jest zmienng czasu, «,d,, 5, to parametry rOwnania regresji, a ¢, jest sktad-
nikiem losowym.

Wyboru maksymalnej dtugosci opoéznienia p dokonano na podstawie kry-
terium informacyjnego Akaike’a przy zachowaniu istotnosci wspotczynnika re-
gresji dla maksymalnego op6znienia. Jezeli w oszacowanym rownaniu regresji
zmienna czasowa i/lub wyraz wolny okazaly si¢ nieistotne statystycznie, reesty-
mowano rownanie z pomini¢gciem tych elementow. Testowana jest hipoteza zerowa
o wystepowaniu pierwiastka jednostkowego: ¢ =0 przeciwko hipotezie alterna-
tywnej o jego braku: ¢ < 0. Statystyka Dickeya-Fullera, sprawdzajaca powyzsze
hipotezy, obliczana jest analogicznie jak statystyka ¢ w tescie 7-Studenta, jednak-
ze ma odmienny rozktad. W przypadku gdy test nie daje podstaw do odrzucenia
hipotezy zerowej, przeprowadzany jest analogiczny test dla przyrostow wartosci
badanej zmiennej, w oparciu 0 wyniki estymacji rOwnania regresji:

p-1
NX, =a+0t+gAX,  +> BAX, +¢, 2)
i=l1

gdzie A°X = AX - AX .
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W tescie KPSS testowana jest hipoteza zerowa o stacjonarnosci szeregu cza-
sowego przeciwko hipotezie alternatywnej, mowiacej o wystepowaniu pierwiastka
jednostkowego. Test ten opiera si¢ na zatozeniu, ze szereg czasowy danej zmiennej
mozna przedstawi¢ jako sumg trzech elementow: trendu deterministycznego, dt,
procesu btgdzenia losowego, r, oraz stacjonarnego sktadnika losowego ¢, zgod-
nie z rOwnaniem:

X, =0t+r +¢,, (3)

przy czym r,=r,  +u, gdzie u, ~iid(0, O':) . Hipoteza zerowa o stacjonarno-
Sci X jest rownowazna zatozeniu, ze wariancja o-u2 jest rowna zeru (r, = const).
W praktyce przeprowadza si¢ regresje badanej zmiennej wzgledem stalej i zmien-
nej czasu, nastepnie uzywajac reszt z tej regresji, e,, oblicza si¢ wartoS¢ statysty-

T t
ki testowej: 77 =T Z Sf /S j (/), gdzie §, = Zet to sumy cze$ciowe reszt dla
t=1 i=1
t=1,2,...T,a Sf (1) jest ocena wariancji dtugookresowej sktadnika losowego
T i T
¢, dang wzorem ST () =T"'Y &’ +2T"' Y [1-s(I+1)" | Y ee, - W powyz-
t=1 s=1 t=s+1
szych wzorach T oznacza liczbg obserwacji, a / to dtugo$¢ opodznienia. W przepro-
wadzonym badaniu warto$¢ / ustalono na podstawie ostatniej kolumny tabeli 1.
W przypadku odrzucenia hipotezy zerowej test jest powtarzany dla przyrostow
badanej zmienne;.
Wartosci statystyk testowych i empiryczne poziomy istotnosci w obu opisa-
nych testach przedstawia tabela 2.

Tabela 2. Wyniki testéw pierwiastka jednostkowego

. Testy dla poziomow zmiennej Testy dla przyrostéow zmiennej
Zmienna X, AyDF : KPSS : AyDF = KPSS :
InPKB 2,0733[0,9914] 0,2750 [< 0,01] 3,0051 [0,0344] 0,1831 [> 0,01]
InWIG —2,1482 [0,2259] 0,3173 [<0,01] | —5,5506 [0,0000] 0,1287 [> 0,01]
STIR —4,0129 [0,0001] 0,6418 [< 0,01] - 0,0931 [> 0,01]
LTIR —0,7701 [0,3787] 0,4653 [<0,01] | —7,4305[0,0000] 0,0585 [> 0,01]

Uwagi: w tescie ADF hipoteza zerowa oznacza wystepowanie pierwiastka jednostkowego; w tescie KPSS hipoteza
zerowa oznacza stacjonarnos¢ zmiennej.

Zrodto: opracowanie wiasne
W przypadku zmiennych InPKB, InWIG i LTIR wyniki obu testow sg zbiezne.
Szeregi czasowe tych zmiennych zawierajg pierwiastek jednostkowy, a procedura

réznicowania zmiennych doprowadza do stacjonarno$ci. Inaczej mowige, zmienne
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sg zintegrowane w stopniu 1. W badaniach wspotzaleznosci miedzy zmiennymi
wykorzystane beda zatem przyrosty tych zmiennych. W przypadku STIR wyniki
nie sg jednoznaczne. Test ADL wskazuje na stacjonarnos¢ szeregu tej zmienne;j,
a test KPSS na obecno$¢ pierwiastka jednostkowego, ktory mozna wyelimino-
wac przez jej zréznicowanie. Z tego wzgledu w dalszych badaniach bezpieczniej
bedzie korzystac z przyrostow tej zmiennej w celu uniknigcia efektow jej niesta-
cjonarnosci.

4. Badanie wspoétzaleznosci

Dla zbadania zaleznosci dynamicznych migdzy stopami wzrostu WIG i zmianami
pozostatych zmiennych oszacowano najpierw rownania regresji przyrostow InWiG
wzgledem przyrostow jednej z pozostatych zmiennych oraz przyrostow pozosta-
tych zmiennych wzgledem przyrostow InWIG:

p q
AMWIG, =a,+ 5t + Y. fyAIn X, + > y AWIG_ +¢,, *)

i=0 i=1

P q
AlnX,=a,+51+Y BANMWIG_ +) y,AlnX_ +¢ (5)

i=0 i=1

T

gdzie X oznacza jedna ze zmiennych: PKB, STIR, LTIR.

W rownaniach (4) i (5) biezace warto$ci danej zmiennej (zmiennej endoge-
nicznej) objasniane sg zar6wno przez jej wlasne opdznienia, jak i biezace oraz
opoznione wartosci drugiej zmiennej (zmiennej egzogenicznej)’. Rzedy opdznien
autoregresyjnych zmiennych endogenicznych w poszczegélnych réwnaniach (g)
powinny by¢ tak dobrane, aby uwzgledni¢ autokorelacje tych zmiennych i usunaé
ja ze sktadnikéw losowych. W punkcie wyjscia przyjeto wartosci tych parame-
trow rowne liczbom z ostatniej kolumny tabeli 1 pomniejszonym o 1 (ze wzgledu
na fakt, Ze rOwnania regresji opierajg si¢ na przyrostach zmiennych, a nie ich po-
ziomach). Maksymalne dtugo$ci op6znien zmiennych egzogenicznych (p) wyzna-
czano wedtug kryterium informacyjnego Akaike’a, aczkolwiek inne wartosci p
byly réwniez sprawdzane. Dokonano nastegpnie eliminacji nieistotnych zmiennych
objasniajgcych przez wielokrotne szacowanie modelu, stosujac sekwencyjng me-
tode selekcji a posteriori. W kazdym kroku tej procedury usuwana jest zmienna
o najnizszej co do modutu wartosci statystyki 7-Studenta (najwyzszym poziomie
p-value). Eliminacja nieistotnych zmiennych nie powinna wywotywac¢ autokorela-

> Rownania regresji tego typu nazywane sg w literaturze ekonometrycznej modelem autore-
gresji z rozkladem opdznien (ADL — autoregressive distributed lag).
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cji w procesie resztowym. Oszacowania ostatecznych postaci rOwnan regresji, za-
wierajacych tylko istotne zmienne objasniajace, przedstawiaja si¢ nastepujaco:

Aln PKB, =0,0061+0,0318 AInWIG, , +0,3196 Aln PKB, ,

[0,0001] [0,0024] [0,0072]
. (6)
R*=0,3 R =0,28

Aln LTIR, = 0,0002-0,0176 AlnWIG, R*=0,08 R =0,07 (7)

[0,7748] [0,024]

AlnSTIR =-0,0012-0,0159AInWIG, R*=0,07 R =0,06 (8)

[0,1175] [0,0310]

AInWIG, =0,0517-4,0902 Aln PKB, . +0,2945 AlnWIG,_,

[0,0063] [0,0041] [0,0160]
., ©))
R*=0,24 R =0,22
AInWIG, =0,0105-5,4750 Aln LTIR, +0,3592 AInWIG, _,
[0,4085] [0,0068] [0,0033]
_, (10)
R*=0,2 R =0,18
AnWIG, =0,0035-6,0262 Aln STIR, +0,3591AInWIG,
[0,7868] [0,0041] [0,0030]
(1

-2

R*=0,22 R =0,19

W nawiasach kwadratowych pod oszacowanymi wspotczynnikami regresji
podano empiryczne poziomy istotnosci p-value. Przeprowadzona analiza wyda-
je si¢ sugerowac¢ pewien konkretny schemat dynamicznych interakcji miedzy ko-
niunkturg na rynku akcji (stopy wzrostu WIG) a koniunkturg w realnej sferze
gospodarki (stopy wzrostu PKB) i zmianami stop procentowych. Po pierwsze,
opoznione o dwa kwartaty stopy wzrostu WIG w istotny statystycznie sposob
objasniajg biezagce zmiany PKB (réwnanie (6)). Innymi stowy, zmiany na ryn-
ku akcji wydaja si¢ antycypowaé z wyprzedzeniem dwdch kwartatow zmiany
aktywnosci gospodarczej. Z drugiej strony na podstawie procentowych zmian
PKB nie da przewidywac¢ nastgpujacych po nich w horyzoncie czterech kwarta-
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tow procentowych zmian WIG (rownanie (9)), zgodnie z tym, czego oczekuje sie
dla efektywnych rynkéw kapitatowych. Istotny statystycznie ujemny wspotczyn-
nik przy stopie wzrostu PKB op6znionej o pig¢ kwartatéw w rownaniu dla stop
wzrostu WIG moze by¢ pochodng cyklicznego przebiegu obu zmiennych z wy-
raznym przesuni¢ciem fazowym i w konsekwencji nie musi podwazac¢ stwierdzo-
nej wyzej reguty. Ponadto zalezno$¢ takg obserwuje si¢ rowniez w badaniach dla
innych krajow i interpretuje si¢ ja zazwyczaj w ten sposob, ze wysokie (niskie)
stopy wzrostu aktywnosci gospodarczej zapowiadajg przyszie ostabienie (popra-
we) koniunktury gietdowej, na przyktad przez wptyw na oczekiwania inwestorow
dotyczace przysztego wzrostu (spadku) stop procentowych (zob. np. Park, 1997;
Hassapis, Kalyvitis, 2002; Laopodis, Sawhney, 2002).

Jednoczes$nie rownania regresji (7), (8) oraz (10), (11) wskazuja na pewne po-
wigzanie statystyczne stop wzrostu WIG z réwnoleglymi w czasie zmianami stop
procentowych, zaréwno dtugo-, jak i krotkookresowych. Wspotczynniki regresji
dla zmiennych objasniajacych we wszystkich tych rownaniach sg ujemne i istot-
ne statystycznie przy zwyczajowo przyjmowanych poziomach istotnosci. W inte-
rakcjach miedzy tymi zmiennymi nie stwierdzono natomiast zadnych przesunig¢
czasowych.

Oceniajac site zwigzkoéw migdzy zmianami indeksu gietdowego a zmianami
PKB i stop procentowych musimy wzig¢ pod uwage niezbyt wysokie warto$ci
skorygowanych wspotczynnikow determinacji R w oszacowanych rownaniach
regresji. Podobne wartos$ci wspotczynnikow determinacii uzyskuje si¢ jednak row-
niez w tego typu regresjach w badaniach dla innych krajow. Z drugiej strony ist-
nieje tez mozliwos$¢, iz ze wzgledu na powigzanie tempa wzrostu PKB ze zmia-
nami stop procentowych, zdolnos¢ jednej z tych zmiennych w objasnianiu zmian
indeksu gietdowego w calosci pokrywa zdolnos$¢ objasniajgca drugiej zmiennej
(zob. np. Peiro, 1996). Innymi stowy, ujmujac tacznie obie zmienne jako regreso-
ry w rownaniu objasniajacym zmiany WIG, mozemy stwierdzi¢, ze jedna z tych
zmiennych nie jest statystycznie istotna.

W celu zbadania tacznej mocy objasniajacej obu zmiennych ekonomicz-
nych — zmian stop procentowych i zmian aktywnos$ci w sferze realnej — dla stop
zwrotu z akcji oszacowano rownanie regresji, w ktorym stopy wzrostu WIG odnie-
siono do biezgcych zmian stop procentowych oraz przysztych stop wzrostu PKB.
Na podstawie dotychczasowych wynikow dtugos$¢ wyprzedzenia WIG w stosun-
ku do PKB ustalono na dwa kwartaty. Ze wzgledu na wysoka korelacj¢ migdzy
dtugo- i krotkookresowymi stopami procentowymi oraz ryzyko wspotliniowosci
oszacowano odrgbne rownania regresji dla obu tych zmiennych w roli zmiennych
objasniajacych procentowe zmiany WIG. Ze wzgledu na autokorelacje do zbioru
regresorow wlaczono takze opdznione o jeden kwartal zmiany WIG, co pozwa-
la na eliminacj¢ autokorelacji w sktadnikach resztowych szacowanych réwnan.
Oszacowania tych rownan przedstawiajg si¢ nastepujaco:
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AlnWIG, =-0,0295+4,1416 Aln PKB, -

[0,0901] [0,0025]
- 4,5685 ALTIR, +0,2766 Aln WIGH (12)
[0,0213] [0,0179]

R'=033 R =029  F(2,56)=9,39 [p = 0,0003]
AlnWIG, =-0,0306+3,7620 Aln PKB, , -

[0,0823] [0,0088]
-4,1628 ASTIR, +0,2893 AInWIG, (13)
[0,0526] [0,0162]

R*=0,31 R =0,27 F(2,56)=837 [p =0,0007]

W nawiasach kwadratowych pod oszacowanymi wspotczynnikami regresji
podano empiryczne poziomy istotnosci p-value. Obliczono takze warto$¢ staty-
styki F' w teScie Walda, w ktorym testowana jest hipoteza zerowa o tacznej nie-
istotnosci parametrow przy zmiennych AlnPKB,, i ALTIR w pierwszym réwna-
niu. Analogiczng warto$¢ statystyki F policzono réwniez dla drugiego rownania
dla zmiennych AInPKB, , i ASTIR,. Zaréwno przyszte zmiany PKB, jak i biezg-
ce zmiany stop procentowych sg istotne statystycznie w rGwnaniu objasniajacym
biezgce zmiany WIG. Zgodnie z oczekiwaniami zalezno$¢ migdzy przysztymi
zmianami PKB a biezagcymi zmianami WIG jest pozytywna, natomiast zalezno$¢
miedzy rownolegtymi w czasie zmianami stop procentowych i zmianami indeksu
gieldowego ma charakter negatywny. Jednoczesnie nalezy stwierdzi¢, ze zdolnos¢
obu zmiennych objasniajacych w objasnianiu zmienno$ci kwartalnych zwrotow
z indeksu jest ograniczona, o czym $§wiadcza wartosci wspotczynnikow deter-
minacji w rownaniach (12), (13) na poziomie okoto 0,3, tym bardziej, ze wsrod
zmiennych objasniajacych zwroty z WIG w danym kwartale znajdujg si¢ zwroty
z poprzedniego kwartatu (efekt autokorelacji).

Warto jeszcze zwrdci¢ uwage na roéznice w empirycznych poziomach istot-
nos$ci dla zmiennych ALTIR i ASTIR. Oszacowane rownania sugerujg, ze zmiany
stop dtugoterminowych sg silniej powigzane statystycznie ze zmianami WIG, niz
ma to miejsce w przypadku stop krotkoterminowych. Szczegétowe badania wy-
kazaly ponadto, ze zaleznos¢ miedzy zmianami WIG a zmianami dtugookreso-
wych stop procentowych jest bardziej stabilna ze wzgledu na zmiany specyfikacji
modelu niz w przypadku stop krotkookresowych. Na przyktad pominigcie w row-
naniu regresji op6znionych zmian WIG powoduje, ze zmiany stop krotkookreso-
wych tracg istotno$¢ statystyczng (na poziomie istotnosci 5%). Podobnego efektu
nie zaobserwowano natomiast w przypadku stop dtugookresowych. Nie nalezy
jednak wyciaga¢ z tego faktu zbyt daleko idacych wnioskow, poniewaz pominie-
cie w modelu opdznionych wartosci zmiennej endogenicznej wywotuje autoko-
relacj¢ w sktadniku resztowym, co moze zaburza¢ szacunki statystyk testowych,
w szczego6lnosci za§ powodowac obnizenie warto$ci statystyki z.
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5. Analiza stabilnosci

W przeciagu badanego okresu zarowna polska gospodarka, jak i warszawska gietda
podlegaty istotnym zmianom. Takie wydarzenia, jak przystapienie Polski do Unii
Europejskiej, wybuch $wiatowego kryzysu finansowego, reforma Otwartych Fun-
duszy Emerytalnych mogty mie¢ istotny wptyw na charakter zalezno$ci miedzy
gietdg a gospodarka. Zasadne jest zatem pytanie o stabilno$¢ parametréw oszaco-
wanych rownan regresji. Nietatwo bytoby jednak wskaza¢ z gory konkretne kwar-
taly jako potencjalne punkty zwrotne badanych relacji. Wykorzystane w analizie
testy stabilno$ci nie wymagaja przyjmowania ex ante tego rodzaju zatozen.

Test ilorazu wiarygodnosci Quandta opiera si¢ na statystyce F poréwnu-
jacej sume kwadratéw reszt modelu podstawowego, w ktorym wspoélczynniki

k

przy zmiennych objasniajgcych sg state w czasie: Y, = Z BX, +&,, oraz mo-
i=1

delu pomocniczego, z wystepujacym w momencie 7 zatamaniem struktural-

k k
nym: Yt = z ,31 Xit +Z5l XitZt (z-)+gt , gdzie k oznacza liczbe zmiennych
i=1 i=1

objasniajgcych X (razem z wyrazem wolnym), a Z (z) to zmienna zero-jedynko-
wa, przyjmujaca wartos¢ 0 do momentu 7 oraz 1 po tym momencie. Testowana
jest hipoteza zerowa J, = 0, przeciwko hipotezie alternatywnej o, # 0. Statysty-
k¢ F, ., oblicza si¢ dla wszystkich momentéw 7 obejmujacych 70% srodko-
wych obserwacji. Statystyka testowag w tescie Quandta jest QLR = maxF(z),
dla 7, < 7 < 7, gdzie 7, = 0,157, t, = 0,857 (zaokraglone do najblizszej liczby
calkowitej). Statystyka ta ma niestandardowy rozklad wykazujacy wiasno-
Sci asymptotyczne (dla nieskonczonej liczby obserwacji). Wartosci krytycz-
ne podane sg w pracy J.H. Stocka i M.W. Watsona (2015: 611 — tabela 14.5).

Test CUMSUM (Cumulated Sum of Residuals), zaproponowany przez
R.L. Browna, J. Durbina i J.M. Evansa (1975), opiera si¢ na idei tzw. reszt
rekurencyjnych. Testowana jest stabilno$¢ wektora parametrow w rownaniu
regresji: y, = x, B, + ¢, gdzie y, jest warto$cig obserwowang zmiennej obja-
$nianej w momencie 7, X, — wierszowym wektorem obserwacji k zmiennych
objasniajacych w momencie ¢, a B, oznacza kolumnowy wektor parametrow.
Wektor ten jest zapisany z indeksem ¢ w celu wskazania, ze parametry row-
nania mogg by¢ zmienne w czasie. Zaktada si¢, ze sktadniki losowe sg nieza-
lezne i podlegaja rozktadowi normalnemu ze $rednig 0 i wariancjg o-f . Te-
stowana hipoteza zerowa ma postac:

HO: B, =B,=...=B, =B, ol =0,=..=0,=0", (14)
gdzie T oznacza liczbe obserwacji.
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Szacuje si¢ T — k rownan regresji dla coraz wickszego zbioru obserwacji, po-
czynajac od pierwszych k obserwacji, a konczac na zbiorze 7 — 1 obserwacji. W kaz-
dym kroku tej procedury ostatni oszacowany wektor parametrow stuzy do po-
stawienia prognozy zmiennej objasnianej na kolejny okres i wyznaczenia bledu
prognozy ex post. e, =y, —x/b,_, gdzie x” jest wierszowym wektorem obserwacji
zmiennych objasniajagcych w momencie £, b, | — oszacowaniem wektora parametrow
B, , w oparciu o obserwacje do momentu 7 — 1, X b, | jest prognoza, a y, wartoscig
obserwowang zmiennej objasnianej w momencie ¢. Przeskalowane bledy prognoz,
nazywane resztami rekurencyjnymi, oblicza si¢ wedtug wzoru:

et
w, = > t=k+1,..,T, (15)
(1+x,(X,,'X, ) 'x,)

gdzie X, | jest macierzg obserwacji zmiennych objasniajacych do momentu z -1,
a X, ’ jej transpozycja. Przy zalozeniu prawdziwosci hipotezy zerowej wyznaczo-
ne reszty rekurencyjne sg niezalezne i podlegaja rozktadowi normalnemu ze $red-
nig 0 i wariancjg o>.

Jesli natomiast wektor B, jest staty, rowny B do mementu ¢, a po tym okresie
juznie, wowczas Srednia reszt rekurencyjnych w jest rtowna zero tylko do momen-
tu 7, ir6zna od zera dla nastgpnych okresow. Istotg testu jest badanie odchylen tych
srednich od zera w miarg przesuwania si¢ w czasie. Test przeprowadza si¢ w po-
staci graficznej, umieszczajac na wykresie dla kolejnych okresow r=~k+1, ..., T
(0$ odcigtych) wal;tos'ci skumulowanych sum reszt rekursywnych (0$ rzednych),
postaci: W =— Z W, , gdzie s jest oceng odchylenia standardowego sktadnika

S i=k+1
losowego ¢ w rownaniu regresji oszacowanym na pelnym zbiorze 7 obserwa-
cji. Warto$ci skumulowanych sum W poréwnuje si¢ z wartoSciami krytycznymi,
przedstawianymi na wykresie w postaci pary prostych lezacych symetrycznie po-

wyzej i ponizej linii W =0 i faczacych punkty o wspétrzednych: (k, taNT - k)

i (T ,X3a~NT — k) . Warto$¢ parametru a uzalezniona jest od ustalonego poziomu
istotnosci a, stanowigc rozwiagzanie nastgpujacego rownania: Q(3a) + exp(—4a?)

1 @
(1-0()) = 0,5a, przy czym Q(z)= T‘[ exp(—0, 5u”)du . Dla najczgsiciej
72- z

analizowanych poziomow istotnosci a = 0,01, o = 0,05, a = 0,1 parametr ten wynosi,
odpowiednio, a = 1,143, a = 0,948, a = 0,850 (Brown, Durbin, Evans, 1975: 154).
Moment 7*, dla ktorego warto$¢ statystyki W, wykracza poza obszar miedzy li-
niami krytycznymi, uznaje si¢ za moment zatamania strukturalnego.

W uzupekieniu do testu CUMSUM mozna postuzy¢ si¢ rowniez testem
Harleya-Colliera, pozwalajacym na globalng oceng stabilno$ci rownania regres;ji,
bez wskazania konkretnych punktow zwrotnych w przypadku braku stabilno-
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$ci. Model jest stabilny, jezeli $rednia arytmetyczna reszt rekursywnych ma roz-
2

ktad normalny o $redniej zero i wariancji rownej m Statystyka testowa

t= w. NT —k -1, gdzie w , s oznaczaja odpowiednio $rednig i odchylenie stan-

K
dardowe w, ma rozktad ¢-Studenta z 7'— k — 1 stopniami swobody (Harvey, Col-
lier, 1977).

Zastosowanie opisanych wyzej testow do oceny stabilno$ci parametrow osza-
cowanych w poprzednim punkcie rownan regresji (1) i (2) daje nastepujace rezul-
taty. W tescie Quandta, w przypadku réwnania (1) z dtugookresowymi stopa-
mi procentowymi, maksymalna wartos¢ statystyki F ., = 1,31919 wystepuje dla
I kwartatu 2012 roku. W przypadku rownania (2) z krotkookresowymi stopami
procentowymi maksymalna wartos¢ statystyki ' wynosi £, , = 1,6497 dla obser-
wacji z II kwartatu 2009 roku. W obu przypadkach warto$¢ krytyczna statysty-
ki testowej, rowna OLR = 4,09 (dla pigcioprocentowego poziomu istotnosci) oraz
OLR = 3,59 (dla dziesiecioprocentowego poziomu istotnosci), znacznie przewyz-
sza wartos$ci empiryczne statystyki testowej, nie ma zatem podstaw do odrzucenia
hipotezy zerowej o braku zmiany strukturalnej. Rezultaty testu CUMSUM oraz
testu Harleya-Colliera przedstawione sg na rysunku 1.

rownanie (12) rownanie (13)

25 7 25 .

20 - _”J,,‘——"" 20

15 - _____.,-»"""'_ 15 4

10 - 10 |

5 I T pan_ gafy nmg e, .
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Fo e o T S T o BT T SN v+ N+ - A T o B« B S T T+ ] [ o = ST« B~ B e < B N -~ B o S o T S 5 B T+
Q0 0 0 0 0 Q@ o o ol oo ©C O 0 O O O © O o o o o o o o
c o ©o O O O O O O O O o O O O o Q0 0 0 Q0 o0 0O 0 o0 o0 0 o O O
[ I o B SV A S B I T o B o B o B o B o B S S A = I | NN N N N NN NN NN NN NN

Statystyka testu Harveya-Colliera Statystyka testu Harveya-Colliera

#(55)=-0,311492 #(55) = 0,669109

z warto$cia p = 0,7566 z warto$cig p = 0,5062

Rysunek 1. Wykres CUMSUM z 95-procentowym przedziatem ufnosci

Zrodto: opracowanie wiasne

Podobnie jak w tescie Quandta, wyniki testow CUMSUM oraz Harleya-Col-
liera nie wskazujg na wystepowanie istotnej zmiany strukturalnej zaréwno
w przypadku réwnania (12) z dtugookresowymi stopami procentowymi, jak
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i rownania (13) ze stopami krotkookresowymi. Na podstawie przeprowadzonych
testow mozna zatem stwierdzi¢, ze badane relacje sg stabilne w catym analizo-
wanym okresie.

6. Podsumowanie i wnioski

W artykule przeprowadzono analiz¢ ekonometryczng zwiazkow miedzy stopami
zwrotu na gietdowym rynku akcji a stopami wzrostu produktu krajowego brut-
to 1 zmianami dtugo- i krétkookresowych stop procentowych w Polsce w okresie
I kwartat 2001 r. — IV kwartal 2016 r. Teoria ekonomii i finanséw sugeruje istnie-
nie pozytywnego zwiazku migdzy stopami zwrotu z gieldowych indeksow a zmia-
nami produktu krajowego, przy czym na ogét uwaza si¢, ze zmiany na gieldzie
wyprzedzaja zmiany w sferze realnej. Wyniki przeprowadzonej analizy pozwa-
lajg stwierdzi¢, ze przeszte kwartalne stopy zwrotu z indeksu WIG sg w istotny
statystycznie sposob dodatnio powigzane z kwartalnymi stopami wzrostu PKB,
przy czym wyprzedzenie zmian PKB przez WIG wynosi dwa kwartaty. Wynik
ten przemawia na rzecz tezy o prognostycznych wiasciwosciach gieldy w stosun-
ku do realnej aktywnosci gospodarczej. Jednoczes$nie powigzanie migdzy oboma
zmiennymi jest na tyle ograniczone, ze z pewnoscig na podstawie samych tylko
zmian indeksu WIG nie da si¢ prognozowac przysztych stop wzrostu PKB. Oce-
niajac dtugos¢ wyprzedzenia PKB przez indeks gietdowy nalezy wzia¢ pod uwage
fakt, ze wstgpne szacunki poziomu PKB w danym kwartale publikowane sa przez
GUS w drugiej polowie nastgpnego kwartatu i czasem wielokrotnie rewidowa-
ne. Wyprzedzenie zmian na gietdzie w stosunku do informacji o PKB jest zatem
nieco dtuzsze, niz wynika to z analizy prowadzonej na danych ex post. Ponadto
kwartalne stopy wzrostu WIG sg w istotny statystycznie sposob ujemnie powig-
zane z biezacymi zmianami stop procentowych, zarowno dtugo-, jak i krotkoter-
minowych, cho¢ zdolno$¢ objasniajaca w przypadku tych zmiennych jest racze;j
niewielka. W relacji migdzy WIG i stopami procentowymi nie stwierdzono nato-
miast przesunie¢ czasowych. Znaleziono przy tym pewne przestanki wskazujace,
ze zmiany stop dlugoterminowych sg silniej powigzane statystycznie ze zmianami
WIG, zgodnie z ich rolg jako czynnikow dyskonta, niz ma to miejsce w przypad-
ku stop krotkoterminowych. Analiza stabilno$ci oszacowanych rownan regres;ji
przy uzyciu testu Quandta oraz testu CUMSUM wykazala, ze stwierdzone rela-
cje miedzy zmianami indeksu WIG a zmianami PKB oraz dtugo- i krétkookre-
sowych stop procentowych pozostaja stabilne w catym analizowanym przedziale
czasu. Wynik ten mozna oceni¢ jako nieco zaskakujacy w obliczu istotnych zmian
strukturalnych w analizowanym okresie zarowno na polskiej gietdzie, jak i w go-
spodarce realne;j.
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Dynamic Interactions Between Stock Returns, Domestic Product and Interest Rates:
Evidence from Poland

Abstract: The paper investigates the relationships between stock returns (represented by changes
in the main stock index quoted on Warsaw Stock Exchange, WIG) and changes in Gross Domestic Prod-
uct, as well as changes in long-term and short-term interest rates in Poland over the years 2001-2016.
Quarterly data is examined applying time series econometric methods, allowing to take into account
the existence of autocorrelation. The results suggest that stock returns lead and can forecast future
economic growth. They also point to statistically significant but rather moderate inverse relationship
between stock returns and current movements in interest rates, mainly long-term. These results are
consistent with the theoretical arguments in finance and economics.
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