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Zwigzki pomiedzy zmianami poziomu efektywnosci
informacyjnej i wielkoscig spotek na GPW w Warszawie

1. Wstep

Referat ten stanowi probe zweryfikowania dwdch hipotez badawczych:

— zwigkszajacy si¢ poziom stabej efektywnosei duzych spdlek na gieldzie w
Warszawie, gdzie poziom efektywnosci definiuje sie jako wielkos¢ zalezna od
poziomu istotnosci wynikow testow slabej efektywnosci. Im poziom istotnosci
wynikow sugerujacych odrzucenie tej hipotezy jest wiekszy, tym dany rynek
wykazuje mniejszy poziom efektyasci.

— poziom efektywnosci dla spotek matych nie zwigksza sig.

Referat sklada sie z trzech czescei.

W pierwszej zaprezentowano szerzej hipotezy. Zaprezentowano w niej rowniez
kryterium wyboru spolek, ktore powinno umozliwi¢ wskazanie grup spotek o roznej
efektywnosci.

Druga cze$¢ zawiera metodologie badan, krotkie omdwienie zastosowanych
testow stabej efektywnoscei (gléwnie testow bladzenia losowego).

W trzeciej czesei sa zaprezentowane wyniki badan wraz z ich interpretacja.

2. Hipotezy badawcze

W trakcie swoich badan naukowych zwigzanych z pisana rozprawa doktorska
(Papla (2003)), autor natknat si¢ na pewne prawidlowosci w ksztattowaniu si¢ i zmia-
nach poziomu stabej efektywnosci poszczegolnych spotek Gieldy Papierow Warto-
sciowych w Warszawie.
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Na poczatku nalezy zdefiniowa¢ dwa pojecia. Po pierwsze, poziom efektywnosci
mierzymy przy pomocy istotnosci testow efektywnosci. Jesli hipoteza zerowg testu
jest istnienie efektywnosci, wtedy im mniejsza istotnos¢ statystyki empirycznej tego
testu, tym wigkszy poziom efektywnosci badanego rynku lub spotki. Efektywnos¢
danej spolki z kolei oznacza, iz wszystkie informacje dotyczace tej spdtki sa natych-
miast i odpowiednio odzwierciedlone w cenie. W tym artykule, ze wzgledu na do-
stepnos¢ i czgstotliwos¢ danych zajmiemy si¢ jedynie staba efektywnoscia, czyli
bedziemy bada¢ wplyw przesztych cen na ceny obecne.

W artykule tym sprébujemy odpowiedzie€ na pytanie, czy poziom istotnosci i
jego zmiany zaleza od wielkosci spotki mierzonej jej kapitalizacja. Badania, ktorych
wyniki zamieszczone sa w tym artykule, maja za zadanie zweryfikowanie nastepuja-
cych hipotez:

— poziom stabej efektywnosci duzych spolek na gieldzie w Warszawie zwieksza

sie,

— poziom efektywnosci dla spotek matych pozostaje bez zmian.

Dane wykorzystane w czesci empirycznej obejmujg notowania wszystkich spé
ek z okresu 1995-2002 w podziale na podokresy roczne. W kazdym z tych podokre-
séw wybrano do analizy 10 najwigkszych i 10 najmniejszych spotek.

3. Testy stabej efektywnaosci

Testy wybrane do tego referatu badaja prawdziwos$é nastepujacej hipotezy Ho:
przyrosty cen akcji sa niezaleznymi zmiennymi losowymi o jednakowych rozkla-
dach. Hipoteza ta podlega pewnym modyfikacjom dla testow serii, jednakze podsta-
wy teoretyczne tego testu sa na tyle zblizone, ze wydaje sie uzasadnione wlaczenie go
w e grupg.

A. Test autokorelacji

HipotezaHg: przyrosty cen akeji sa niezaleznymi zmiennymi losowymi o jedna-
kowych rozkladach, Hy: przyrosty cen akcji sg zmiennymi zaleznymi lub maja nie-
jednakowe rozklady.

Test ten nalezy do najprostszych testoéw, wynikajacych wprost z definicji btadze-
nia losowego:

T—k
k)= - 1_}_ Z(Rr —R)(R.,, —R;)
L
. , @
plh) = . 0;

gdzie: -~ (k)— autokowariancja stopnla 5(k)— autokorelacja stopnia R — stopa
zwrotu W okresig, R, — érednia stopa zwrotu. Przy zatozeniu, ze przyrosty sa nieza-
leznymi zmiennymi losowymi o jednakowych rozktadach, mozna wykaza¢, ze

T o) #)
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ma rozklad asymptotyczny N(0,1) (Taylor (1986)). Jesli na przyklad przyjmiemy
poziom istotnosci 0,05, mozemy odrzuci¢ hipoteze bladzenia losowego, jezeli war-
tos¢ (2) przekroczy co do wartosci bezwzglednej 1,96.

Do podstawowych zalet tego testu nalezy zaliczy¢ jego prostote i tatwo interpre-
towalne wyniki. Ze wzgledu na to, Ze jest on bardzo czgsto stosowany przez réznych
autoréw, uzyskane wyniki mozna fatwo poréwna¢ z wynikami uzyskanymi dla in-
nych rynkéw. Jednakze test ten nie jest pozbawiony wad. Za jedna z nich mozna
uzna¢ fakt, iz test ten mierzy jedynie zaleznos¢ linowa, co w wypadku rynkow kapi-
talowych moze si¢ okaza¢ niewystarczajace, zwlaszcza, jesli wezmiemy pod uwage
efekty nieliniowe, ktore wedhug niektorych autorow sa na gietdach obecne (por. np.
ScheinkmanLeBaron (1989)). Test ten rowniez dopuszcza subiektywnos$¢ w wybo-
rze rzedu badanej autokorelacji, co nie pozwala czasami na poréwnywanie wynikéw
uzyskanych przez réznych autoréw. Subiektywnosé ta moze stworzyé réwniez nie-
bezpieczenstwo niewlasciwej interpretacji, jesli autokorelacja o wybranym przez
autora opoznieniu okaze si¢ przypadkowo znaczaca. Mozna temu zaradzi¢ badajac
autokorelacje dla wielu opdznien, lub stosujac statystyke Qm, omowiong dale;.

B. Statystyka Q

HipotezyHo i Hj sa takie same jak hipotezy dla testu autokorelacji.

1. Statystyka Boxa-Pierce’a

Wychodzac z wniosku, ze dla zwyklego btadzenia losowego wszystkie autoko-
relacje sa rowne zeru, statystyka

|:_.:= = TE-.-'-':H: (3)
L
ma asymptotyczny rozklad x.2. Nalezy jednak bardzo uwaznie dobraé wielkosé m,
poniewaz dla m zbyt matych mozna nie zauwazy¢ znaczacych autokorelacji wyz-
szych rzedow, za§ m zbyt duze moze zmniejsza¢ moc testu ze wzgledu z kolei na
obecnos$¢ nieznaczacych autokorelacji wyzszych rzedow (Taylor (1986)).

Gdy warto$¢ empiryczna statystyki Qm przekroczy warto$¢ teoretyczna przy da-
nym poziomie istotnosci i stopniach swobody, mozemy odrzuci¢ hipoteze btadzenia
losowego.

2. Statystyka Boxa-Ljunga

Mozna opisa¢ ja wzorem:
o, Wk
Q, =T-{T+2)3" @)
= 11

Ona rowiez ma asymptotyczny rozklad x.2. Nadal pozostaje tez problem wybo-
ru wlasciwej wartosci op6znienia m. Interpretacja statystyki Boxa-Ljunga jest iden-
tyczna jak interpretacja statystyki Boxa-Pierce’a. W niniejszej pracy zaprezentowano
obydwa testy ze wzgledu na fakt, Zze test Boxa-Pierce’a, pomimo takich wad, jak
niedostosowanie do krotkich szeregow czasowych, byt dosy¢ czesto stosowany, np.
w pracy Taylora (Taylora (1986)).

Obydwie statystykQy, sa tatwe w stosowaniu i interpretacji. Sa réwniez na tyle
szeroko stosowane, ze, podobnie jak przy testach autokorelacji, istnicje mozliwosé
poréwnywania wynikow z wynikami uzyskanymi dla innych rynkéw. Poniewaz
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jedna statystyk&, stanowi agregacje wiclu wspdlezynnikéw autokorelacji, mozli-
wos¢ niewlasciwej interpretacji ze wzgledu na przypadkowo znaczacy wspdlczynnik
dla jakiego$ opdZnienia nie jest juz tak duze, jak w przypadku testu autokorelacji.
Jednakze problem arbitralnosci nie zostal calkowicie wyeliminowany, badacz nadal
musi wybra¢ rzad maksymalnego op6znienia m Réwniez ten problem mozna pro-
bowaé¢ ominaé poprzez stosowanie wielu wartosci m wydluza to jednak czas obli-
czen i utrudnia interpretacje wynikow.

Poniewaz statystyka Qn mierzy jedynie zalezno$¢ liniowa, nie mozna jej stoso-
waé do wykrywania zaleznosci nieliniowych, moze réowniez dawaé nieprawidlowe
wyniki, jesli w badanym szeregu czasowym sa obecne efekty nieliniowe.

C. llorazy warianciji

HipotezaHo: dane generowane sg przez proces bladzenia losowego, Hi: dane
generowane sg przez proces nie bedacy btadzeniem losowym.

Wazna cecha hipotez bladzenia losowego jest fakt liniowej zaleznosci pomiedzy
wariancjq a przedzialem czasowym, w jakim jest ona mierzona. Jesli logarytmy cen
podlegaja bladzeniu losowemu, wtedy logarytmiczne stopy zwrotu — przyrosty ozna-
czone jakoR, sa zmiennymi losowymi o identycznych i niezaleznych rozkladach.
WariancjaR + R_; powinna by¢ dwa razy wigksza niz wariancja dla R. Jesli
R(0) =R + R.1 + R, +...4#Rg:1to zachodzi nastgpujaca tozsamos¢:

FRig) = I—II ”.I;errjl ]

g VarlR]’

gdzie:Var(R) — oznacza wariancje zmiennej losowej R
W zaleznosci od rodzaju btadzenia losowego (rodzaje btadzenia losowego zostaly
zaprezentowane np. w pracy Campbell, Lo, MacKinlay (D38dé}emy rozpatrywad
rézne estymatory wartosci VR(2) lub VR(Q). Dla RW1 (niezalezne przyrosty o iden-
tycznych rozktadach) mamy nastgpujace wzory, gdzie przez |, 0znaczamy logarytm
ceny akgciji:

T
FirlR )= (R, ~ R
k=1

®)

L?;;-[R,{:y]:lZ(R (2)=2R)?, (6)
o
- Var|R.(2)
FR(2)= L
' 2Var|R,]
gdzie:R =I;— k4 —logarytmiczna stopa zwrotu w momericieokresu o dlugosci 1

(jesli miara czasu jest dzien, to jest to dzienna stopa zwrotu), R — $rednia logaryt-
miczna stopa zwrotlR(2) =lx — x> — logarytmiczna stopa zwrotu w momendi& 2
okresu o dlugosci 2 (dla miary ¢zasu rownej jednemu dniu jest to dwudniowa stopa
zwrotu), Iar[R,]— estymatovarR], ¥ir|& 21|~ estymatovaiR(2)], TR(2)-
estymator ilorazu wariancji stopnia drugiego=2I — dtugo$¢ badanego okresu.
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Wzér (6) przedstawia najprostszy przypadek ilorazu wariancji. Jak widac jest to
iloraz wariancji logarytmicznych stop zwrotu z okresdéw o dlugosci 2 i 1 jednostki
czasu (np. stop dwu- i jednodniowych).

Cy

Mozna wykazac, Ze%ma asymptotycznie rozktad N(0,1). Testujac hi-
poteze bladzenia losowego postepujemy analogiczne jak w przypadku statystyki (2).

Powyzsze wzory tatwo jest przeksztakci¢ dla stdp zwrotu z wigcej niz dwoch
okresow, co przedstawiaja ponizsze wzory. Poprawienie charakterystyk testu dla
szeregow danych o niezbyt duzej liczbie obserwagji uzyskano poprzez zastosowanie
stop zwrotu dla nakladajacych si¢ podokresow o dlugosci . Skorygowano rowniez
obciazenie dla estymator6w wariancji.

ng
VarlR (q)| =5 (R (q)~gRY
k=g

- Var|R.(q)
LR(Q):M
q-lfm‘[Rr]
. _ 7 .
m:q(nq—q—l)‘l_i )
| ng)

Jnq(FR(g) - 1)
\/2 29-1)(g-1)
3q
gdzie:R(q) =I; — kq— logarytmiczna stopa zwrotu w momericieokresu o dlugosci
g (dla miary czasu réwnej jednemu dniu jesj-dniowa stopa zwrotu Fir |.fi', (g -]—

v(g) =

estymatorVarR(q)], L’R(g)— iloraz wariancji stopniaj, ¢{q) — znormalizowana

wartosc¢ ilorazu o rozktadzie N(0,1), gn =T — dlugos¢ badanego okresu.

Od pewnego czasu wsrod ekonomistow coraz czesciej slyszy sie poglad, 7e hi-
poteza bladzenia losowego powinna by¢ odrzucana ze wzgledu na heteroskedastycz-
nos¢ stop zwrotu. Nie jest to sluszne. Dlatego interesujace moze by¢ stworzenie testu
ilorazu wariancji w oparciu o zatozenia RW3 (nieskorelowane przyrosty), ktére nie
wykluczaja heteroskedastycznosci. Mozna zauwazy¢, ze niezaleznie od poziomu
heteroskedastycznosci iloraz wariancji nadal powinien asymptotycznie dazy¢ do
jednosci, jednakze wariancja rozkladu ilorazu wariancji bedzie zalezata od typu i
stopniaheteroskedastycznosci. Opierajac sie na zalozeniu o heteroskedastycznosci
stop zwrotu otrzymujemy nastgpujace wzory:
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gdzie: ‘,k— wariancja wspolczynnikéw autokorelacji stopnia Kk, &1 g i— wariancja ilo-
razu wariancjVR(q), v+ *(q) — statystyka testowa, ktora ma rowniez asymptotyczny

rozktad N(0,1). Wyprowadzenie (8) mozna znalez¢ w pracy Campbell, Lo, MacKin-
lay (1997). Podstawa tego wyprowadzenia jest przedstawienie ilorazu wariancji jako
wazongj sumy wspdlczynnikow autokorelacji. Poprzez uwzglednienie w estymagji
VRQ) wariancji tych wspolczynnikow autokorelacji mozliwe jest uwzglednienie
heteroskedastycznosci.

Zaleta ostatniego z zaprezentowanych testow jest uwzglednienie w nim réwniez
korekty ze wzgledu na niewielka dlugos¢ szeregu. Niestety, test ten jest dosy¢ skom-
plikowany, cho¢ uzyskany wynik jest fatwo zinterpretowac. Poniewaz test ten zostat
skonstruowany dla RW1, jest on wrazliwy na nieliniowos¢. Nie jest tak rozpo-
wszechniony, jak testy autokoreladfj dlatego tez uzyskane wyniki nie mozna tak
szeroko porownywac. Jak wynika z przeprowadzonych przez autora badan (Papla
(1998)), pomiedzy wynikami testow autokorelacji i ilorazu wariancji istnieje duze
podobienstwo, co oznacza, ze dodatkowa wartos¢ informacyjna wnoszona przez testy
ilorazu wariancji jest raczej niewielka. Poniewaz jednak ostatni wariant tych testow
zawiera korekte ze wzgledu na heteroskedastycznos$g, testy te zostaty zamieszczone w
tej pracy.

D. Test serii

HipotezaHo: R, jest generowane przez biaty szum, gdzie R, réwna sie 1, 0, -1,
jesli stopa zwrotu R jest odpowiednio wigksza, rowna lub mniejsza od zera. Hipoteza
H, zaktada, ze R, jest generowane przez proces nie bedacy biatym szumem.

Zdefiniyjmy seri¢ dodatnig jako nieprzerwang sekwencje dodatnich stop zwrotu,
analogicznie okreslamy seri¢ zerowa i ujemna stop zwrotu. Niech h, réwna si¢ 0, jesli
R/ =R, i1w przeciwnym przypadku. W takim ratie= 1 oznacza, 7e R, rozpo-
czyna nowa, seri¢. Z tego wzgledu catkowita liczbe serii mozna okresli¢ za pomoca
WZzOru:.
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Zalozmy, 7e badany szereg sklada sie z T; dodatnich stép zwrotd,, zerowych stép
zwrotu i T3 ujemnych stop zwrotu. Wtedy $rednig i wariancj¢ zmiennej losowej H,
ktorej realizacja jest h, mozemy okresli¢ wzorami:

>

E(H)=T+1- “T , (10)

3
ZTJEJJJFTE

L j=l

37

;7 1 j=1
Var|H | =

3
—2T) T, -T°
j=t

=T (12)
Poniewaz dla duzej liczby danych zmienna H ma w przyblizeniu rozklad normalny
mozemy wykorzysta¢ zmienna K:

H—-EH|

JVar(H) - (12)

Ho odrzucamy, jesli K jest wigksze co do wartosci bezwzglednej od 1.96, przy po-
ziomie istotnosci 0,05. Jesli K < 0, co oznacza liczbe serii mniejsza niz oczekiwana,
mozemy uznaé, ze w danych przewazaja trendy. Dodatnia wartos¢ K $wiadczy o
obecnosci procesu powracania do $redniej (por. Taylor (1986)).

Zaleta tego testu jest, przynajmniej teoretycznie, zdolnos¢ do wykrywania innych
rodzajoéw zaleznosci niz tylko korelacja liniowa. Niestety ze wzgledu na utrate infor-

K:

macji, jaka ma miejsce przy przejsciu od whasciwego szeregu do szeregu R, , test ten

ma z reguly zbyt mala moc, aby wykaza¢ niezbyt duze odchylenia od losowosci.
Pomimo to jest dosy¢ czgsto stosowany, co daje mozliwos¢ pordwnania wynikow i
co stanowi powdd zamieszczenia go w hiniejszej pracy.

4. Wyniki badan empirycznych

Przedstawione ponizej tabele zawieraja wyniki testow przedstawionych w po-
przednim punkcie dla 10 najwigekszych i 10 najmnigjszych spolek w danym podokre-
sie rocznym. W tabelach tych przedstawiono $redni poziom statystyki testowej
otrzymanej przy pomocy danego testu dla 10 najwigkszych lub najmniejszych spdtek
w danym okresie. W przypadku testéw autokorelacji, ilorazu wariancji i serii usred-
niano wartosci bezwzgledne statystyk. Oczywiscie usredniona wartos¢ statystyki w
7adnym razie nie moze stuzy¢ do statystycznej weryfikacji hipotezy bladzenia loso-
wego, ma ona charakter bardziej ilustracyjny. Bardziej sformalizowane badania sa
jednym z celéw dalszej pracy naukowej autora.
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Tabelal. Srednie wartosci statystyki testowej dla testu autokorelacji

Spolki najwigksze

Rzad autokorelacjii 1 2 3 4 5 6 7 8 9| 10 20 50 100
Lata
1995 1,769 0,803 1,113 1,073 0,632 0,680 0,668 1,0290,457 0,601 0,597 0,475 0,682
1996 1,758 0,757 0,945 0,619 0,798 0)986 0,567 0,827 0,543 0,580 0,599 0,444 0,596
1997 1,027 0,958 0,543 0,761 0,586 0,655 0,769 0,989/0,674 1,091 0,697 0,340 0,368
1998 0,888 1,132 0,563 0,401 0,664 0,829 1,051 0,626 0,581 0,81% 0,976 0,7%9 0,553
1999 1,138 0,605 1,359 1,128 1,851 1)055 0,794 0,998 0,619 0,706 1,043 0,649 0,547
2000 0,732 1,046 0,568 0,956 1,024 1,497 0,944 (0,524 0,402 0,504 0,355 0,344 0,444
2001 2,152 0,675 1,009 0,766 0,919 1)159 0,671 0,816/0,814/1,111 0,577 0,864 0,722
2002 0,972 0,584 0,745 1,392 0,787 0/917 0,696 0,607 0,770 0,869 0,997 0,761 0,486

Spotki najmniejsze

Rzad autokorelacji 1 2 3 4 5 6 7 8 9| 10 20 50 100
Lata
1995 1,458 1,250 0,703 0,863 0,935 0,539 0,575 0,988/0,836 0,611 0,832 0,570 0,480
1996 1,684 0,730 0,716 1,024 0,984 0,784 0,725 0,852 0,951 0,67% 1,057 0,746 0,620
1997 1,122 0,789 0,800 1,106 0,719 0,792 0,722 (,6490,782 0,741 0,642 0,591 0,530
1998 2,239 0,718 1,071 0,941 0,896 1)062 1,080 0,835/0,595 0,516 0,675 0,663 0,942
1999 2,949 1,304 0,718 1,064 0,569 0,544 0,976 0,7380,920 1,000 0,730 0,402 0,414
2000 3,480 1,146 0,985 0,783 0,798 1,153 1,034 0,634 0,820 0,726 1,158 0,660 0,380
2001 4,228 1,066 0,615 0,920 0,622 0/657 0,909 0,663|0,869 0,77% 0,708 0,526 0,475
2002 2,658 1,371 0,955 0,845 0,753 0,882 0,857 0,907 1,024 0,937 0,671 0,726 0,572

Zrédto: opracowanie wlasne

Tabela 2. Srednie wartosci statystyki testowej dla testu Boxa-Pierce’a

Spoiki najwigksze Spolki najmniejsze
Rzad testu 10 20 50 100 10 20 50 100
Lata
1995 12,3669 24,9008 55,37y1 92,3123 10,8665 18,0873 40,6103 68,9431
1996 11,5682 19,4810 44,1289 81,9512 14,2673 23,0420 52,2032 80,9047
1997 9,7359| 19,520p 41,1574 68,4183 10,2399 21,8697 416216 77,1124
1998 9,0950| 21,2189 47,0207 77,5846 17,8589 28,5828 53|7906 98,7440
1999 14,1577 23,0252 44,6081 71,7324 21,1901 31,6371 53,6097 77,9247
2000 11,4599 23,4650 48,9150 73,0911 24,1894 35,7197 62,7205 92,0662
2001 17,4719 28,5141 55,5052 91,6560 30,0664 40,9770 735800 105,5463
2002 10,2529 19,3513 42,6611 70,7094 21,8362 33,6225 54,0729 84,0155
Zrédlo: opracowanie whasne
Tabela 3. Srednie wartosci statystyki testowej dla testu Boxa-Ljunga
Spoiki najwigksze Spolki najmniejsze
Rzad testu 10 20 50 100 10 20 50 100
Lata
1995 |12,5171| 25,2032 56,0497 93,4335 10,9984 18,8131 41,1036 69,7805
1996 |11,7082| 19,7166 44,6627 82,94P5 14,4399 23,3208 52,8346 81,8834
1997 19,8542 | 19,7573 41,6573 69,2493 10,3942 22,1353 42,1271 78,0489
1998 |9,2050 | 21,4756 47,5894 78,5281 18,0750 28,9285 54,4413 948781
1999 |14,3297| 23,3048 45,1499 72,6086 21,4474 32,0213 54,2608 78,8711
2000 |11,5985| 23,7488 49,5067 73,97p3 24,4820 36,1518 63,4793 93,1801
2001 |17,6833| 28,8590 56,1767 92,7649 30,4301 414727 744700 106,8232
2002 [10,3908] 19,6116 43,2391 71,66D7 22,1300 34,4748 54,8004 85,1457

Zrédto: opracowanie wlasne
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Tabela 4. Srednie wartosci statystyki testowej dla testu ilorazu wariancji (wzor (6))

Lata Spoiki najwigksze Spdlki najmniejsze
1995 1,8187 1,3662
1996 1,0244 1,8935
1997 1,8667 0,9388
1998 0,8328 2,1692
1999 0,9990 2,0005
2000 0,5466 2,7019
2001 1,3803 3,4765
2002 0,8542 2,1042

Zrédlo: opracowanie wlasne

Tabela 5. Srednie warto$ci statystyki testowej dla testu ilorazu wariancji (wzér (7))

Spotki najwicksze Spotki najmniejsze

q 2 4 8 16 2 4 8 16
Lata

1995 1,8774 1,416p 1,0246 1,1773 1,4600 1,4785 1,8617 1
1996 1,8440 1,745p 0,9661 0,6244 1,7266 1,4137 1,0083 O
1997 0,9564 0,889 1,0806 0,8640 1,1080 1,1271 1,5103 1
1998 0,9969 0,8268 0,7509 1,0082 2,2128 19236 1,6738 1
1999 1,2508 0,9194 1,0372 0,9567 2,8735 3,4729 2,/896 2
2000 0,7800 1,098 1,1884 1,0796 3,5571 3,3207 2,9143 2
2001 2,3275 1,8108 1,5030 1,2155 4,1603 3,388 3,0663 2
2002 1,0071 0,570p 0,6489 0,5160 2,7088 3,154 2,6249 1

Zrédlo: opracowanie wlasne

Spotki najwicksze Spotki najmniejsze

q 2 4 8 16 2 4 8 16
Lata

1995 1,2943 0,9994 0,7246 0,8733 1,1301 1,096 1,2001 1
1996 1,3401 1,2983 0,7617 0,5080 1,2137 1,101 0,8459 O
1997 0,5763 0,567l 0,7770 0,7500 0,8917 0,8749 18415 1
1998 0,7895 0,6310 0,4463 0,6834 1,7854 15978 14465 0
1999 0,9134 0,6838 0,8165 0,8072 2,2135 2,4973 2,126 1
2000 0,6076 0,8934 0,99%5 0,9494 2,7172 2,7131 2,5292 2
2001 1,608 1,285F 1,1411 0,8195 2,1%521 2,1265 2,0474 1
2002 0,839 0,5788 0,6499 0,5005 1,9871 2,3448 21528 1

Zrédlo: opracowanie wlasne

Tabela 7. Srednie wartosci statystyki testowej dla testu serii

Lata Spoiki najwigksze Spdiki najmniejsze
1995 1,6351 0,7994
1996 1,7510 1,2830
1997 0,4304 0,8266
1998 0,9937 1,0753
1999 0,5521 0,9919
2000 0,5472 0,9905
2001 0,8424 1,2205
2002 0,9053 2,0598

Zrédto: opracowanie wlasne

1028
9236
3875
0181
1566
3386
3841
9650

Tabela 6. Srednie warto$ci statystyki testowej dla testu ilorazu wariancji (wzér (8))

0684
7093
3656
9582
8305
1579
8601
7175
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Whioski wynikajace z analizy tabel 1-7 mozna stresci¢ w kilku punktach:

a) Nalezy jeszcze raz podkresli¢, ze srednie wartosci statystyk maja jedynie
charakter ilustracyjny, maja wskaza¢ kierunki przysztych badan, a nie $wiad-
czy¢ o braku lub istnieniu efektywnosci na GPW w Warszawie. Dalsze wnioski
majq z tego wzgledu charakter bardziej wskazowek, niz ostatecznych rozstrzy-
gnieé.

b) Obydwie przedstawione we wstepie hipotezy badawcze znajduja raczej
mate potwierdzenie w wynikach, glownie ze wzgledu na wyzsza wartos¢ staty-
styk testowych w roku 2001. Rok ten dla wiekszosci testow charakteryzowat si¢
mniejsza efektywnoscia, zaréwno dla spotek duzych, jak i dla spotek matych.

€) Najwyrazniejsza cecha sa wyraznie wigksze wartosci statystyk testowych
matych spdlek dla wszystkich testow, zwlaszcza po roku 1998. Od tego roku
roéznice w ,,zachowaniu si¢” spélek malych i duzych staja si¢ wyraznie widocz-
ne. Spotki wigksze zdaja sie rowniez by¢ bardziej efektywne.

Wieksza efektywnos¢ spotek o duzym kapitale moze by¢ zarbwno zwigzana
z ich wigksza popularnoscia wsrdd inwestordw (spdtki wieksze maja rowniez
czesto wiekszy udzial w obrotach gietdy, co swiadczy o zainteresowaniu nimi
wsrod inwestorow). Wigksza popularnosé przeklada sie zwykle na lepsza jakos¢
dostepnych informacji (dostepnosé, szybkos¢, dokladnosé itp.), wieksza plyn-
nos¢ oraz wigksza liczbe inwestorow, co prowadzi do zwigkszenia efektywno-
$ci. Oczywiscie odwrotne zjawiska wystgpuja w przypadku spétek mniejszych.

Podsumowujac, zastosowane testy nie potwierdzaja raczej zwiekszania si¢
efektywnosci, wskazuja jedynie na fakt wiekszej efektywnosci spotek o duzym
kapitale.
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