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Streszczenie

W artykule zweryfikowana zostala hipoteza o wystgpowaniu efektow przestrzennych
w modelach, w ktorych zmienng objasniang jest PKB per capita, natomiast zmiennymi ob-
jasniajacymi sg glownie zmienne wyrazajace podstawowe czynniki wzrostu gospodarczego
(warto$¢ brutto srodkow trwatych na zatrudnionego, stopa bezrobocia). Badanie dotyczyto
podregionéw w Polsce w 2012 roku. Do oszacowania zalezno$ci przestrzennych wykorzysta-
no statystyke globalng Morana oraz modele ekonometrii przestrzennej, w ktorych uwzgled-
niane byly ,,op6znienia” przestrzenne zmiennej objasnianej lub zmiennych objasniajacych.
Oszacowano réwniez model z efektami przestrzennymi w resztach modelu. W koncowym
etapie badania modele te zostaly poréwnane ze wzgledu na kryteria informacyjne.

Stlowa kluczowe: ekonometria przestrzenna, wzrost gospodarczy

Wprowadzenie

Wzrost gospodarczy, wyrazany zazwyczaj poprzez Produkt Krajowy Brutto,
wykazuje prawidtowosci nie tylko w czasie, lecz rowniez w przestrzeni. Wspotczesnie
mamy do czynienia z nasilajagcymi si¢ procesami przemieszczania si¢ ludnosci, ro-
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sngcym tempem wymiany réznego rodzaju dobr (czasem ustug), informacji czy ka-
pitatu, co przyczynia si¢ do intensywnych oddziatywan w przestrzeni, zwigkszajac
znaczenie analiz z tego zakresu. Procedur badawczych dostarcza rozwijajaca si¢
dynamicznie od kilku dziesigcioleci ekonometria i statystyka przestrzenna. Tempo
rozwoju tych dziedzin nauki nie byloby tak znaczace, gdyby nie rownolegly, bardzo
szybki, rozwdj technologii cyfrowych dajacy znakomite narz¢dzia do gromadzenia
1 przetwarzania baz danych o charakterze przestrzennym. Dane takie, oprocz atry-
butow przypisanych do danego obiektu, zawieraja informacje okreslajace jego po-
lozenie. Nie mozna tu przeceni¢ roli systemow informacji przestrzennej, do ktorych
nalezy migdzy innymi GIS (Geographic Information System). Zajmuje si¢ on nie
tylko pozyskiwaniem, gromadzeniem i udostgpnianiem danych przestrzennych,
ale dzieki zintegrowanemu oprogramowaniu takze ich analizg. Jest wiele progra-
méw komputerowych stuzacych do analizy danych przestrzennych, miedzy innymi:
GeoDa, PySAL,QGIS, 4GL MATLAB czy R CRAN.

Celem artykutu jest zbadanie oddzialywan przestrzennych w ksztattowaniu si¢
PKB per capita oraz czynnikéw nan wptywajacych w podregionach w Polsce w 2012
roku. Weryfikowana bedzie hipoteza o istotnosci oddzialywan przestrzennych
w zakresie tych zjawisk. Wiekszos$¢ obliczen wykonano, wykorzystujac program
R CRAN.

1. Charakterystyka zmiennych

Badanie przeprowadzono na podstawie danych za 2012 rok'. Dla zmiennych
przyjeto nastepujace oznaczenia:

a) PKB per capita (y;)—Produkt Krajowy Brutto w zt na jednego mieszkanca;

b) SR.TR_Z9 (x1;)— warto$é brutto srodkéw trwatych w przedsiebiorstwach
przypadajaca na jednego pracujacego (mln zl); dane dotycza podmiotéw
gospodarczych, w ktorych liczba pracujacych przekracza dziewieé osob;

¢) SB (xy;)— stopa bezrobocia rejestrowanego (wedtug stanu na 31 grudnia
2012 r.).

' Dane (oraz ich opis) pochodza ze stron GUS (BDL) i uwzgledniaja standardy ESA 2010 zgod-
nie z zaleceniami Komisji Europejskie;j.
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Przy badaniu zalezno$ci przestrzennych migdzy regionami w pierwszym
rzgdzie nalezy ustali¢ ich wzajemne potozenie. W tym celu, uwzgledniajac specyfi-
ke interesujacego nas zjawiska, trzeba okresli¢ rodzaj sgsiedztwa, ktére w badaniu
zostanie wykorzystane. Jest wiele kryteriow, ktore mozna zastosowac.

W kryterium wspoélnej granicy zakladamy, ze sgsiadami sg tylko te obiekty,
ktore maja wspolng granice z wybrang jednostka. Przy kryterium odlegtosci do
sasiadow zaliczamy jednostki, miedzy ktorymi odleglo$¢ nie przekroczy pewne;j
ustalonej warto$ci. Decydujac si¢ na kryterium & — najblizszych sgsiadow — musimy
wyznaczy¢ odleglo$ci migdzy jednostkami, a nastepnie wybra¢ k najblizej potozo-
nych wzgledem danej lokalizacji.

Wyzej wymienione kryteria opisuja sasiedztwo rzedu pierwszego. Definiuje si¢
réwniez sgsiedztwa wyzszych rzgdow. Na przyktad do sgsiedztwa rzedu drugiego
naleza obszary, ktore spetniaja kryterium sasiedztwa rzedu pierwszego, oraz ich
sasiedzi. W artykule zastosowane zostato kryterium wspoélnej granicy z uwzgled-
nieniem wszystkich kierunkow interakcji przestrzenne;j (,,konfiguracja krolowe;j?),
w ktorym przyjmuje si¢, ze dane jednostki sasiaduja ze soba, gdy posiadaja wspdlng
granice cho¢by w jednym punkcie. Po ustaleniu zbioru sgsiadow informacje te
mozemy przedstawi¢ w postaci binarnej macierzy sasiedztwa (C). Elementy ¢, tej
macierzy sg rowne 1 w przypadku, gdy obiekty i oraz j sgsiadujg ze sobg w mysl
wczeséniej ustalonego kryterium. Wszystkie pozostate wartosci sg rowne 0, w tym
takze lezace na gtownej przekatnej (przyjmuje si¢, ze dowolna jednostka nie jest dla
siebie sgsiadem). W praktyce wykorzystuje si¢ macierz wag, ktora jest przeksztat-
cong formg macierzy sasiedztwa, najczesciej standaryzowang wierszami (suma wag
w kazdym wierszu jest rowna 1).

W celu sprawdzenia wystepowania autokorelacji przestrzennej miedzy obser-
wacjami w podregionach dla PKB per capita wyznaczono dwoma sposobami (ran-
domizacja, klasycznie) globalng statystyk¢ Morana I® (rys. 1).

Na rysunku 1* przedstawiono rozproszenie op6znien PKB per capita, gdzie
tangens kata miedzy dopasowang linig a dodatnig cze¢$cia osi dla PKB per capita jest
réowny statystyce Morana. Jej dodatni znak informuje o tym, ze regiony sasiadujace

2 Nazwa nawigzuje do sposobu poruszania sie figury po szachownicy w grze w szachy (pozio-

mo, pionowo i po przekatnych). Analogicznie w konfiguracji wiezy uwzgledniany jest tylko kierunek
pionowy i poziomy, a w konfiguracji gonca — wzdtuz przekatnych.

3 Zob. Suchecki (2010), s. 112. Otrzymana warto$¢ statystyki Morana rozni si¢ istotnie od 0

przy poziomie istotnosci 0,01.

4 Na osi odcietych odktadamy standaryzowane warto$ci Xi~ X, ana osi rzednych ich prze-

strzenne opdznienia realizowane przez wybrang macierz wag, czyli Z?=1 Wij (x;- x).
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ze sobg majg powigzane wartosci, czyli w wigkszosci przypadkow regiony bogatsze,
a wigc te, ktore wytwarzaja relatywnie wysoki PKB per capita, granicza z regio-
nami bogatszymi (pierwsza ¢wiartka uktadu wspdtrzgdnych; rys. 1), a biedniejsze
z biedniejszymi (trzecia ¢wiartka). Niestety punktow w pierwszej ¢wiartce jest duzo
mniej niz w trzeciej. Widaé, ze Poznan i1 region warszawski-zachodni bardzo mocno
wplywaja na wzrost PKB per capita w regionach sasiednich.

Znakomicie sytuacje ilustruje mapa podregionéw dla PKB per capita przedsta-
wiajaca kwantyle z podzialem na osiem klas (rys. 2). Wida¢ na niej réwniez obszary
wyrozniajace si¢ wytworzonym wysokim PKB per capita. Sa to regiony wokot
Warszawy, Poznania, Wroctawia i Gérny Slask. Natomiast wartosci PKB per capita
dla regiondéw lezacych w potnocnej Polsce, z wyjatkiem Szczecina i Trojmiasta, oraz
nalezacych do tak zwanej $ciany wschodniej sg znaczaco ponizej Sredniej krajowej,
ktora dla roku 2012 wynosita 38,7 tys. zt na osobe.

Rysunek 1. Wykres rozproszenia op6znionych przestrzennie wartosci PKB per capita
w podregionach w Polsce dla 2012 roku
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Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych GUS.
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Rysunek 2. Mapa podregionéw przedstawiajaca PKB per capita
(w tys. zl na osob¢) w 2012 roku
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Zrédto: opracowanie whasne na podstawie danych GUS.

Wyzej wymienione ustalenia dotyczace badanych zmiennych sugerujg modelo-
wanie PKB per capita z wykorzystaniem efektow przestrzennych.

2. Metodyka badania

Literatura dotyczaca zardwno zagadnien teoretycznych, jak i zastosowan eko-
nometrii przestrzennej jest bardzo obszerna. Modele wykorzystane w niniejszym
artykule i ich metody estymacji sa opisane m.in. w: Suchecki (2010), Anselin, Bera
(1998), Arbia (2006), Bivand, Pebesma, Goémez-Rubio (2008), Haining (2005),
Kopczewska (2006), LeSage, Pace (2010) i Przybicin (2004). Interakcje przestrzenne
co do zasady moga dotyczy¢ nastepujacych elementdow modelu ekonometrycznego:
zmiennej objasnianej, zmiennych objasniajacych oraz sktadnika losowego modelu.
W przypadku interakcji przestrzennych zmiennej objasnianej (y) wystepuje proces
jednoczesnej autoregresji przestrzennej (Spatial Auto Regressive process —SAR), co
oznacza, ze poziom zmiennej zaleznej w danej lokalizacji oddziatluje na wartosci tej
zmiennej w innych lokalizacjach.

13
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Dla relacji liniowej model procesu jednoczesnej autoregresji przestrzennej SAR
mozna zapisac jako:

y=pWy+e (1)

gdzie:

y — wektor warto$ci zmiennej objasniane;j,

p — parametr autokorelacji przestrzennej zmiennej objasnianej,

W —macierz wag okreslana na podstawie odleglosci (sasiedztwa) migdzy obiektami
(podregionami),

€ — wektor sktadnikow losowych spetniajgcy klasyczne zatozenia Gaussa—Markowa:
e~N(0,c%I).

W modelu (1) warto$ci zmiennej zaleznej sg objasniane ,,opdznionymi” prze-
strzennie warto$ciami tej samej zmiennej, czyli warto$ciami z innych lokaliza-
cji. Projekcja przestrzenna dotyczy zmiennej objasnianej. Model (1) jest czasami
nazywany modelem autoregresyjnym pierwszego rzedu (First-order spatial Auto
Regressive — FAR).

W modelach SAR uwzglednia si¢ zmienne egzogeniczne:

y=pWy+Xp+e Q)

gdzie:
X — macierz warto$ci zmiennych egzogenicznych,
8 — wektor parametrow przy zmiennych egzogenicznych.

Modele SAR zazwyczaj szacuje si¢ metodg najwickszej wiarygodnosci (MNW).
,OpoOzniona” przestrzennie zmienna objasniana jest w zbiorze zmiennych objasniaja-
cych, co powoduje, ze estymator metody najmniejszych kwadratéw nie jest zgodny
i jest obcigzony.

W modelach (1) i (2) filtracja przestrzenna dotyczy zmiennej objasnianej. Moze
odnosi¢ sie takze do zmiennych egzogenicznych. W przypadku tak zwanej krzyzowej
regresji przestrzennej na poziom zmiennej zaleznej w danej lokalizacji wplywajg war-
to$ci zmiennych egzogenicznych z innych lokalizacji. Buduje si¢ wtedy modele z prze-
strzenna filtracja zmiennych objasniajacych (Spatial Cross-regressive Models — SCM):

y=XpB+WXy+¢ 3)

gdzie:
y — wektor parametrow przy ,,opoznionych” przestrzennie zmiennych objasniajacych.
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W modelu (3) macierz wag przestrzennych W jest stosowana do przestrzennej
filtracji zmiennych objasniajacych. Po przyjeciu, ze komponent stochastyczny spetnia
klasyczne zatozenia Gaussa—Markowa, czyli e~N (0, ¢2I), parametry modelu (3)
mozna oszacowa¢ MNK.

Potaczeniem powyzszych modeli jest model Durbina, w ktorym uwzglednia si¢
zarowno autokorelacj¢ przestrzenng zmiennej objasnianej, jak i przestrzenne efekty
obecne w regresji krzyzowej, polegajace na oddziatywaniu na zmienng zalezng
(w danej lokalizacji) zmiennych egzogenicznych z innych lokalizacji.

Model Durbina mozna zapisa¢ nastepujgco’:

y = pWy + XB + WXy + ¢, e~N(0,02%) @)

Modele tego typu szacuje si¢ MNW.

Autokorelacja przestrzenna moze tez odnosic si¢ do sktadnika losowego. Czgsto
jest ona wynikiem pomini¢cia w modelu przestrzennie skorelowanych zmiennych
objasniajacych.

Najczesciej stosowanym modelem z autokorelacja przestrzenna sktadnika loso-
wego jest model SEM (Spatial Error Model):

y=XB+%§ ®)
E=AWE+e ©)

W modelu (5) sktadnik losowy z autokorelacja przestrzenna g jest funkcja ,.czy-
stego” sktadnika losowego e~N (0, 02[), co mozna zapisac¢ jako (Suchecki, 2010,
s. 250):

I-AW)g=¢ ™)
E=(I-2W)7'e ®)
Umozliwia to przedstawienie modelu SEM (5) w postaci zredukowane;j:
y=XB+(I—-2AW) e ©)
Zastosowanie MNK do estymacji modeli SEM wiaze si¢ z nieefektywnoscia

estymatorow, w zwiazku z czym korzysta si¢ tutaj z innych metod szacowania pa-
rametrow (np. MNW).

5 Jest to wersja modelu bez restrykcji. W literaturze prezentowany jest rOwniez model Durbina
z restrykcjami. Zob. Anselin, Bera (1998).
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3. Wyniki modelowania

W badaniu empirycznym oszacowano wszystkie z zaprezentowanych wyzej
modeli. Wykorzystane dane statystyczne dotycza 66 podregionow w Polsce w 2012
roku.

Modele oszacowano dla nastepujacych zmiennych:
¥y; — PKB per capita (zt/0s.) — zmienna objasniana,

X1;— wartos$¢ brutto srodkow trwatych (tys. zl/prac.) w przedsi¢biorstwach o zatrud-
nieniu rownym co najmniej dziewie¢ osob,
X4; — stopa bezrobocia (%).

Ze wzgledu na nieliniowe zalezno$ci szacowane beda modele potegowe
(zmienne zostaly zlogarytmowane)®. Zmienne objasniajace reprezentuja czynniki
produkc;ji (kapital, praca). Zmienna x4; to wartos¢ majatku produkcyjnego przypa-
dajacego na jedng zatrudniong osobe (techniczne uzbrojenie pracy). Poziom stopy
bezrobocia informuje o stopniu wykorzystania zasobow sity roboczej w danym pod-
regionie. We wstepnych badaniach probowano uwzgledni¢ rowniez takie zmienne
jak: liczba absolwentéw szkot wyzszych przypadajaca na 1000 mieszkancéw oraz
liczba przedsigbiorstw na 1000 ludnosci. Pierwsza z tych zmiennych miata reprezen-
towac kapitat ludzki. W wielu podregionach warto$¢ tej zmiennej byta réwna zeru,
a wigc nie mozna bylo jej zlogarytmowac, w zwigzku z czym zostata ona pominigta.
Wplyw natgzenia przedsiebiorczosci okazat si¢ by¢ nieistotny statystycznie (poziom
istotnosci @ = 0,05).

Macierz wag W to standaryzowana wierszami macierz sasiedztwa pierwszego
rzgdu dla kryterium ,,krolowej” (queen). Oznacza to, ze dany podregion byt uzna-
wany za sgsiadujacy, jezeli w jakikolwiek sposob graniczyl z danym podregionem.

Oszacowane modele przyjety nastepujaca postac:

1. Model FAR:
9; = 5,302 + 0,498 X7, w;;y;.

gdzie: n = 66 to liczba podregionéw, a indeksy i oraz j oznaczaja podregiony.
W modelu tym wszystkie parametry rdznig si¢ istotnie od zera przy poziomie
istotnosci @ = 0,05”. Ocena parametru autokorelacji przestrzennej jest rowna 0,498,

¢ Obliczenia wykonano w pakiecie spdep w programie R.

7 Poziom istotnosci 0,05 jest przyjmowany w catym artykule.
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co $wiadczy o do$¢ znacznej dodatniej autokorelacji przestrzennej zmiennej obja-
$nianej (PKB per capita). Oznacza to, ze podregiony z wysokim (niskim) PKB per
capita sasiaduja ze sobg.

2. Model SAR ze zmiennymi egzogenicznymi x,; 1 x,;:
9 = 10,417 — 0,081 Xj_; w;;y; + 0,431xy; — 0,426x,;.

Co interesujgce, w tym modelu parametr autokorelacji przestrzennej zmiennej
objasnianej nie r6znit si¢ istotnie od zera (empiryczny poziom istotnosci wyniost
0,354), w przeciwienstwie do parametréw przy zmiennych egzogenicznych, dla
ktorych empiryczne poziomy istotnosci byty znacznie mniejsze od poziomu istotno-
$ci @ = 0,05. Dodanie zmiennych egzogenicznych zniwelowato wigc autokorelacje
przestrzenna zmiennej objasnianej. W konteks$cie ksztaltowania si¢ PKB per capita
mozna zauwazy¢, ze wpltyw srodkéw trwatych brutto (na pracujacego) byt dodatni,
z kolei oddzialywanie stopy bezrobocia bylo ujemne, co jest zgodne z zalozeniami
teoretycznymi.

3. Model z regresja krzyzowa (SCM):

yi = 9,353 + 0,416X1i - 0,458x2i + 0,009 Z;’l=1 WijXyj + 0,125 Z}l:l WijXyj.

W powyzszym modelu poza zmiennymi egzogenicznymi uwzglgdniono
réwniez ,,op6znione” przestrzennie ich wartosci. W tym modelu nieistotnie roznity
si¢ od zera parametry przy ,,opo6znionych” przestrzennie zmiennych egzogenicz-
nych. Z punktu widzenia przestrzennego ksztattowania si¢ PKB per capita projek-
cja przestrzenna zmiennych egzogenicznych nie wydaje si¢ mie¢ w tym przypadku
znaczenia.

4. Model Durbina:
_')71' = 9,695 - 0,037 Z;‘L=1 Wl]y] + O,416x1i - 0,458X2i + 0,024 Z?=1 Wl'jxlj +
+ 0,113 27:1 Wiszj-

W modelu Durbina, czego nalezalo si¢ spodziewaé na podstawie poprzednich
dwoch modeli, nieistotnie rdznity si¢ od zera wszystkie parametry przy zmiennych
z projekcja przestrzenng. Dotyczy to zar6wno parametru autokorelacji przestrzen-
nej zmiennej objasnianej (empiryczny poziom istotnosci pemp = 0,831), jak i para-
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metrow przy ,,op6znionych” przestrzennie zmiennych egzogenicznych (empiryczne
poziomy istotno$ci rowne odpowiednio: 0,802 i 0,335).

5. Model z autokorelacja sktadnika losowego SEM:

9; = 9,632 + 0,417xy; — 0,423x,; + &;,
& = 0,029 %7, wy;é;.

W modelu SEM tylko parametr reprezentujacy autokorelacj¢ przestrzenng
sktadnika losowego nie réznit si¢ istotnie od zera (empiryczny poziom istotnosci
wyniost 0,865). Wptyw zmiennych egzogenicznych byt istotny statystycznie i zbli-
zony do rezultatow uzyskanych na podstawie poprzednich modeli.

W zwigzku z tym, iz w oszacowanych modelach sita oddziatywania efektow
przestrzennych dotyczacych zar6wno zmiennej objasnianej, zmiennych egzogenicz-
nych, jak i sktadnika losowego byta niewielka, oszacowany zostat zwykty model
regresji liniowe;:

9; = 9,624 + 0,417x,; — 0,423x,;.

W modelu bez efektéw przestrzennych wszystkie parametry réznity si¢ istotnie
od zera. Model ten byt dobrze dopasowany do warto$ci empirycznych, skorygowany
wspolczynnik determinacji jest rtowny R? = 0,876.

Oszacowane modele zostaty takze porownane ze wzgledu na kryterium infor-
macyjne AIC (tab. 1). Najnizsza wartos$¢ kryterium odpowiada modelowi (6), a wigc
modelowi bez efektow przestrzennych, co jest zgodne z poprzednimi wnioskami.

Tabela 1. Wartosci logarytmu funkcji wiarygodnosci i kryterium informacyjnego AIC
dla oszacowanych modeli

Model Logarytm funykc.ji AIC
wiarygodnosci

) -15,118 36,235
2) 50,636 91,272
3) 51,227 —90,455
“4) 51,247 —88,494
®) 50,291 —90,582
©) 50,279 —92,558

Zrodlo: obliczenia wiasne.
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Podsumowanie

Reasumujac, po zidentyfikowaniu autokorelacji przestrzennej zmiennej obja-
$nianej podjeto probe sprawdzenia, czy efekty te sg na tyle trwate, ze beda wy-
stepowac takze po uwzglednieniu zmiennych egzogenicznych. Jednak okazalo sig,
ze wprowadzenie zmiennych egzogenicznych niweluje odziatywanie efektow prze-
strzennych. Rozpatrzono rézne rodzaje interakcji przestrzennych. Na podstawie
modelu SAR weryfikowano istotno$¢ autokorelacji przestrzennej zmiennej obja$nia-
nej. Model regresji krzyzowej postuzyt do zbadania sity oddzialywania ,,op6znien”
przestrzennych zmiennych egzogenicznych. Laczne oddziatywanie tych dwoch ro-
dzajow efektow zbadano na podstawie modelu Durbina, w ktorym projekcji prze-
strzennej dokonuje si¢ jednoczes$nie wzglgdem zmiennej objasnianej i zmiennych
egzogenicznych. Model SEM pozwolit natomiast ustali¢, czy wystepuje autokore-
lacja przestrzenna sktadnika losowego. Najlepszym modelem okazat si¢ model bez
efektow przestrzennych, co moze §wiadczy¢ o duzej ,,mocy” objasniajacej przyjetej
kombinacji zmiennych objasniajacych. Kolejng przyczyng braku efektow przestrzen-
nych moga by¢ przyjete definicje zmiennych. W dalszych badaniach zmienne zostang
odniesione nie do liczby ludno$ci ogdtem, lecz do liczby 0s6b pracujacych. Wartosé
dodana, a tym samym PKB sg generowane przede wszystkich przez osoby zatrud-
nione, co moze poprawi¢ jako$¢ modeli z punktu widzenia efektéw przestrzennych.
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TEST FOR MODELING SPATIAL ECONOMIC GROWTH IN SUBREGIONS IN POLAND IN 2012
Abstract

In the article the hypothesis of spatial effects is verified, where the explained variable
is GDP per capita, while the explanatory variables are mainly variables expressing the basic
factors of economic growth (gross value of fixed assets per employee, unemployment rate).
The research is about subregions in Poland in 2012. Moran global statistics and spatial econo-
metric models were used to estimate spatial dependencies, which included spatial variations
of the explanatory variable and / or explanatory variables. The model with spatial effects
in errors was also evaluated. In the final stage of the study, models were compared due to
information criteria.
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