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Zastosowanie metod taksonomicznych w estymacii
wskaznikow ubostwa’

Streszczenie. W artykule opisano mozliwosci wykorzystania metod taksono-
micznych do konstrukcji kompleksowych miernikow poziomu ubostwa. Mogg one
stuzyc¢ jako zmienne pomocnicze w estymacji wskaznikow ubostwa na roznych
poziomach przestrzennych. Zastgpienie szeregu zmiennych objasniajgcych przez
Jjeden starannie wyznaczony miernik syntetyczny utatwia dokonanie estymacyi,
a przy tym pozwala spojrzec¢ na kazdy model jako na integralng catosc¢. Kon-
strukcje miernikow kompleksowych do roznych zbiorow danych oparto na podej-
Sciu wykorzystujgcym metode odwroconej macierzy korelacji w procesie weryfi-
kacji korelacyjnej, mediane Webera w normalizacji oraz na wzorcu rozwojo-
wym. Zbiory te mialy zarowno charakter jednolitych, jak rowniez bardzo ob-
szernych i zroznicowanych dziedzinowo zasobow. W drugim przypadku zastoso-
wano podejscie wielokryterialne. Rozpatrywane dane mialy forme panelowq, co

! Opracowanie powstato w wyniku pracy badawczej pt. Dezagregacja wskaznikéw Strategii Eu-
ropa 2020 na poziom NTS 2 z zakresu pomiaru ubostwa i wykluczenia spotecznego, prowadzonej
w ramach projektu Wsparcie systemu monitorowania polityki spéjnosci w perspektywie finansowej
2007—2013 oraz programowania i monitorowania polityki spojnosci w perspektywie finansowej
2014—2020. Projekt byt wspotfinansowany przez Uni¢ Europejska ze srodkéw Programu Opera-
cyjnego Pomoc Techniczna 2007—2013. Zawarte tu treci zostaly zaprezentowane przez autorow
podczas ogolnopolskiej konferencji naukowej Pomiar ubostwa i wykluczenia spolecznego w ukta-
dach regionalnych i lokalnych, ktéra odbyla si¢ w Poznaniu 11 i 12 czerwca 2015 r. Zawarte
w artykule opinie sg wylacznie opiniami jej autoréw, a uzyskane wyniki nie majg charakteru ofi-
cjalnych danych statystyki publiczne;j.



wymagato zmodyfikowania tradycyjnego podejscia w zakresie weryfikacji
zmiennoSciowej i korelacyjnej. W opracowaniu ukazano efekty wykorzystania
uzyskanych miernikow w estymacji wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pra-
cy oraz wskaznika pogiebionej deprywacji materialnej, dokonanej przy uzyciu
modelu Faya-Herriota. Porownano je tez z wynikami estymacji bezposredniej.

Stowa kluczowe: wskaznik bardzo niskiej intensywnosci pracy, wskaznik po-
glebionej deprywacji materialnej, miernik taksonomiczny, estymacja bezposred-
nia, model Faya-Herriota.

We wspodlczesnym $wiecie skuteczne zwalczanie ubostwa i wykluczenia spo-
lecznego wymaga wiedzy o jego natezeniu i przestrzennym zréznicowaniu. Ma
to swoje odzwierciedlenie w przyjetej strategii Furopa 2020, do ktorej wiaczono
cztery wskazniki majagce monitorowa¢ zmiany w tej dziedzinie. Przedmiotem
opisanej tu analizy sa dwa wskazniki:

e bardzo niskiej intensywnos$ci pracy w gospodarstwach domowych — de-
finiowany jako udzial os6b w wieku 0—59 lat mieszkajacych w gospodar-
stwach domowych, w ktorych osoby doroste (w wieku 18—59 lat) pracujg nie
mniej niz wynosi 20% ich catkowitego potencjalu pracy w liczbie ludno$ci
ogotem w tej grupie wieku,

¢ poglebionej deprywacji materialnej — okreslany jako odsetek osob, ktore
deklaruja brak mozliwosci realizacji ze wzgledéw finansowych przynajmniej
czterech z dziewigciu nastepujacych potrzeb: 1) terminowych oplat zwigza-
nych z mieszkaniem, sptatach rat, kredytow; 2) ogrzewania mieszkania od-
powiednio do potrzeb; 3) pokrycia niespodziewanego wydatku; 4) spozywa-
nia migsa lub ryb co drugi dzien; 5) optacenia tygodniowego wyjazdu wszyst-
kich cztonkéw gospodarstwa domowego na wypoczynek raz w roku; 6) po-
siadania telewizora kolorowego, jak réwniez posiadania: 7) pralki; 8) samo-
chodu; 9) telefonu.

Rosnace potrzeby informacyjne w zakresie miedzy innymi owych dwoch
wskaznikow sg szczegdlnie zauwazane w ujeciu regionalnym. Stanowig one
w ostatnich latach istotny impuls do poszukiwania nowych, lepszych metod
uzyskiwania i szacowania takich danych. Wazng rolg w tej mierze odgrywa sta-
tystyka matych obszarow (SMO). Ze wzgledu na jej wlasnosci moze peic co-
raz wazniejszg role w ksztalttowaniu nowoczesnych technik uzyskiwania infor-
macji. Jej metody ukierunkowane sa na obnizenie kosztoéw badan przy jednoczes-
nym zmniejszeniu obcigzen respondentdw poprzez wykorzystanie dodatkowych
informacji pochodzacych spoza badanej domeny, zwickszajac dzieki temu efek-
tywnie wielko$¢ proby, a w konsekwencji precyzje uzyskiwanych oszacowan.

Efektywnos¢ stosowania metody SMO zalezy jednak od wielu czynnikow.
Oprocz klasycznych uwarunkowan istotne znaczenie ma takze wtasciwy dobor
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zmiennych pomocniczych. Wymaga to nierzadko analizy obszernych zasobow
informacji statystycznych opisujacych rozmaite ztozone zjawiska spoteczno-
-gospodarcze (jak np. rynek pracy, infrastruktura, gospodarka komunalna itp.).

Z uwagi na charakter tych zjawisk zmienne je charakteryzujace s3 ze soba
Scisle powigzane w réznym zakresie i — przede wszystkim w obrgbie danego
zjawiska ztozonego — skladaja si¢ na nierozerwalng catos$¢. Laczne rozpatry-
wanie takich zmiennych w estymacji wydaje si¢ by¢ zatem ze wszech miar po-
zadane, pozwala bowiem uwzglednic¢ site i kierunki ich wzajemnych zwiazkéw
rozmaitego typu oraz komplementarno$¢ informacyjng. Najefektywniejszym
sposobem prowadzacym do tego celu jest konstrukcja zmiennej syntetycznej
(zwanej metacechg), dokonana na podstawie warto§ci wyodrebnionych zmien-
nych diagnostycznych. Zmienna ta w sposob jednowymiarowy odzwierciedla
bowiem ksztaltowanie si¢ okreslonych obserwacji wielowymiarowych. Uprasz-
cza to proces estymacji oraz zapewnia lepszy wsad informacyjny w poréwnaniu
z modelami, gdzie istotno$¢ kazdej zmiennej i jej wkiad do modelu sg ustalane
odrgbnie (a nawet jesli wstawia si¢ don zmienne interakcyjne — np. iloczyny
zmiennych podstawowych — to i tak nie da si¢ tg droga uwzgledni¢ wszystkich
zwiazkéw miedzy nimi). Dzigki temu moze by¢ ona efektywnie uzyta w mode-
lach estymacji dla matych obszarow, ktore oparte sa na zmiennych pomocni-
czych.

W artykule zaprezentowano mozliwo$ci konstrukcji takiego miernika. Wska-
zano takze na mozliwo$¢ jego wykorzystania jako zmiennej pomocniczej
w estymacji wspomnianych dwéch wskaznikow ubdstwa dla wojewodztw. Es-
tymacji takiej dokonano przy uzyciu modelu Faya-Herriota.

Wykorzystanie kompleksowego miernika zamiast wyjsciowych zmiennych
pomocniczych jako regresorow motywowane byto potrzeba zwickszenia efek-
tywnosci i jakosci docelowych oszacowan. Ze wzgledu na zatozenia badania
i dostepnos¢ odpowiednich informacji rozpatrywano zestawy zmiennych wyj-
sciowych o do$¢ szczegdlnym charakterze — oba mialy charakter panelowy
(dotyczyty lat 2005—2012), a jeden z nich okazat si¢ roznorodny dziedzinowo
i obszerny. Konstrukcje miemnika kompleksowego trzeba bylo odpowiednio
zmodyfikowa¢ w celu uwzglednienia tej specyfiki.

W czesci pierwszej artykutlu przedstawiono konstrukcje miernika komplek-
sowego, uwzgledniajacej panelowy i wielokryterialny charakter zmiennych.
Przytoczono tutaj takze istotg estymacji bezposredniej i modelu Faya-Herriota.
Nastepnie, w drugiej czesci artykutu, zaprezentowano pierwszy zestaw wskazni-
kow uzytych do konstrukcji miernika opartego na taksonomii wielokryterialnej,
efekty jego weryfikacji oraz wyniki konstrukcji, a takze efektywnos¢ zastoso-
wania owego miernika w modelu estymacyjnym w porOéwnaniu z estymacja
bezposrednig. Trzecia cze$¢ zostata poswigcona analogicznej analizie dotyczacej
drugiego z rozpatrywanych zestawdw. Obliczenia przeprowadzono przy uzyciu
programu SAS Enterprise Guide 4.3 (z uwzglednieniem jego $rodowiska IML)
oraz §rodowiska R. Cato$¢ wienczg stosowne wnioski.
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ZASADY KONSTRUKCJI MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO
1 BUDOWY MODELI ESTYMACYJNYCH

Jak juz wcze$niej wspomniano, zmienna syntetyczna stuzy do jednowymia-
rowego opisu wielowymiarowych zjawisk spoleczno-gospodarczych. Kazdy
obiekt (ktorym bywa — tak jak w omawianym przypadku — obszar przestrzen-
ny, ale moze to by¢ rowniez grupa firm, osob, instytucji itp.) opisany jest przy
pomocy danych liczbowych odzwierciedlajacych poszczegdlne aspekty anali-
zowanego zjawiska. Budowa takiego miernika jest wieloetapowa.

Pierwszy krok w tym zakresie stanowi dobér zmiennych wyjsciowych. Mu-
sza by¢ one mierzalne, logicznie powigzane z rozpatrywanym zjawiskiem zto-
zonym oraz charakteryzowa¢ si¢ takimi wlasciwosciami, jak: odpowiednia ja-
ko$¢ i r6znorodnos¢ informacyjna, istotno$¢ z punktu widzenia analizowanych
zjawisk, kompletno$¢ informacji na temat wszystkich aspektéw istotnie wptywa-
jacych na ksztatt danego zjawiska ztozonego®, jednoznacznoéé i precyzja zdefi-
niowana czy wzajemne powigzanie z logicznego punktu widzenia. Zmienne
wyj$ciowe winny mie¢ takze charakter wskaznikowy. Ze wzgledu bowiem na
naturalne roznice, jakie wystepuja pomiedzy niektorymi obszarami przestrzen-
nymi a pozostalymi, te sporadyczne wyjatki beda juz na wstepie trudno porow-
nywalne z innymi. Na przyktad miasta na prawach powiatu pod wzglgdem de-
mograficznym i mieszkaniowym begda si¢ wyrdzniaé. Zastosowanie zmiennych
wskaznikowych pozwala te niedogodnosci w znacznym stopniu zniwelowac.

Drugi etap analizy polega na weryfikacji zmiennych. Ma ona na celu wyod-
rebnienie spos$réd zgromadzonych zmiennych takich, ktére z punktu widzenia
rozpatrywanego zjawiska ztozonego wnosza najwigkszg warto$¢ informacyjno-
-réznicujagcg w odniesieniu do wiedzy o rozpatrywanych obiektach. Weryfikacja
owa przebiega w dwoch krokach.

Najpierw dokonywana jest selekcja pod katem zmiennosciowym. Eliminuje
si¢ wtedy zmienne o zbyt niskiej zmiennosci (zréznicowaniu), a zatem wykazu-
jace zbyt mata moc roznicujaca badane obiekty. Zmienna, ktora nie wykazuje
odpowiedniego zréznicowania staje si¢ zatem w tym kontekScie bezuzyteczna.
Wobec tego eliminacji podlegaja zmienne, dla ktoérych warto$¢ bezwzgledna
wspotczynnika zmiennos$ci ksztattuje si¢ w pewnej arbitralnie ustalonej wartosci
progowej. Za takg wielko$¢ najczgsciej przyjmuje si¢ 0,1 (10%).

Pozostawione w modelu zmienne poddaje si¢ z kolei weryfikacji korelacyjnej.
Ma to na celu eliminacj¢ danych nadmiernie skorelowanych, czyli bedacych
nos$nikami podobnej informacji co inne. Pod uwage nalezy zatem wzia¢ wspot-
czynniki korelacji wszystkich par zmiennych. Punkt wyjscia stanowi tutaj wy-
znaczenie macierzy korelacji zmiennych.

W celu uzyskania integralno$ci modelu taksonomicznego (i wszystkich po-
wigzan wystepujacych pomigdzy rozpatrywanymi zmiennymi — nie tylko for-

2 Wiadomo ze w praktyce jest to niemozliwe — jako ze nie wszystkie czynniki wptywajace na
owo zjawisko sg obserwowalne czy kwantyfikowalne (czyli dajg si¢ opisaé w postaci liczb) — ale
nalezy dazy¢ do maksymalizacji poziomu owej wyczerpalnosci.
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malnych, wyrazonych np. korelacjg) zastosowano metode odwroconej macierzy
korelacji (Malina, Zelias, 1998; Mtodak, 2006). Polega ona na tym, ze wyzna-
czana jest macierz odwrotna do macierzy korelacji zmiennych Pearsona R, czyli
R™'. Nastepnie bada si¢ elementy diagonalne owej odwrdconej macierzy korela-
cji R™'. Jezeli zmienne nie wykazujg wielu $cistych wspétzaleznoéci, to jej ele-
menty diagonalne sa czynnikami inflacji wariancji (Variance Inflation Factor —
VIF) dla danych zmiennych w poréwnaniu z innymi i wynosza (Neter i in.,
1985):

1) _ _ 1
r§ )_VIFJ'_I_Rg (1)

J

gdzie R; — wspotczynnik determinacji regresji j-tej zmiennej wzgledem pozo-
statych, j=1,2, ..., p, p — liczba zmiennych w modelu po weryfikacji zmien-
nosciowej. Ze wzoru (1) wynika, ze diagonalne elementy macierzy R™' winny
naleze¢ do przedziatu [1, «). Jesli owe elementy sg zbyt duze — np. wicksze od
10 — oznacza to wadliwe uwarunkowanie numeryczne macierzy R, czyli
nadmierne skorelowanie danej zmiennej z pozostatymi. Jezeli wystepuje tylko
jedna zmienna o tej wlasnosci, to ja si¢ eliminuje.

W przypadku wystepowania wigkszej liczby takich zmiennych mozna bytoby
wprawdzie wyeliminowaé wszystkie, ale najczesciej prowadzitoby to do nad-
miernego uszczuplenia — zeby nie rzec: marnotrawstwa — zasobu informacyj-
nego modelu. Zazwyczaj bowiem wystarczy eliminacja niektorych z nich, aby
elementy diagonalne odwroconej macierzy korelacji pozostatych zmiennych
byly dostatecznie niskie. I wlasnie t¢ metode zastosowano w naszej analizie.
Jako dodatkowe kryterium eliminacji w opisanych sytuacjach przyje¢to poziom
skorelowania z oszacowaniem bezposrednim docelowych wskaznikow. W przy-
padku owych ,.kolizji” w modelu pozostawiano te zmienne, ktore byly silniej
z rzeczonymi wskaznikami skorelowane.

W wyniku weryfikacji zmienno$ciowo-korelacyjnej uksztalttowany zostaje
zestaw zmiennych (lub cech) diagnostycznych. Whasciwa konstrukcja miernika
taksonomicznego wymaga dokonania stymulacji i normalizacji owych zmien-
nych. W tym celu dokonuje si¢ identyfikacji kierunku oddzialywania zmiennych
na status obiektow z punktu widzenia rozpatrywanego zjawiska ztozonego. Ze
wzgledu na 6w kierunek zmienne diagnostyczne dzieli si¢ na:

e stymulanty — zmienne, ktérych wyzsza warto$¢ §wiadczy o lepszej pozycji
obiektu w danym kontekscie;

e destymulanty — im wyzsza warto$¢ danej zmiennej, tym gorsza pozycja
obiektu w rozwazanym zjawisku;

e nominanty — zmienne majgce optymalny poziom wartosci (punkt przegie-
cia), ponizej ktorego maja charakter stymulanty, a powyzej destymulanty lub
na odwrot.
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Klasyfikowanie zmiennej do jednej z trzech kategorii odbywa si¢ zazwyczaj
na podstawie doswiadczenia i rozeznania badacza. Obarczone jest ono zatem
okreslong dozg subiektywizmu. Jednak w przypadku opisywanych tu badan,
istotng role odgrywa korelacja ze zmienng docelowa. Zmienne diagnostyczne
dodatnio skorelowane z bezposrednim oszacowaniem wskaznika bardzo niskiej
intensywnosci pracy w gospodarstwach domowych czy wskaznika poglebionej
deprywacji materialnej uznawano zatem za stymulanty, za$ skorelowane ujem-
nie — za destymulanty. Nominant nie bylo. Stymulacja polegata na sprowadze-
niu destymulant do formy stymulant poprzez zmiang ich znaku na przeciwny
celem ujednolicenia charakteru wszystkich zmiennych diagnostycznych.

Normalizacja natomiast to sprowadzenie (wyrazonych zazwyczaj w rdznych
jednostkach miary i majacych odmienny zakres warto$ci) zmiennych diagno-
stycznych do najlepszej, porownywalnej postaci, np. poprzez standaryzacje,
unitaryzacj¢ lub przeksztalcenia ilorazowe (Zelias, 2002; Mtodak, 2006). Naj-
lepsza jest jednak taka normalizacja, ktora traktuje model jako integralng catos¢,
nalezycie uwzgledniajac site i kierunki wzajemnych powiazan miedzy zmien-
nymi diagnostycznymi, a réwnocze$nie minimalizujac wpltyw incydentalnych
obserwacji odstajacych na koncowy rezultat. W analizie wykorzystano tego
rodzaju podejécie oparte na medianie Webera (Mtodak, 2006, 2009).

Niech Xi, Xo, ..., X, oznacza zestaw zmiennych diagnostycznych, x; — ob-
serwacj¢ zmiennej JX; dla i-tego obiektu, za$ y; = (xi1, X2, ..., Xin) — wektor ob-
serwacji zmiennych dla obiektu i, i=1,2,...,n, j=1,2,...,m (n — liczba
obiektow, m — liczba zmiennych diagnostycznych). Mediane Webera definiuje
si¢ wowczas jako wektor @ =(6,, 6, ...,6,) € R", ktory minimalizuje sumg¢

euklidesowych odlegtosci od punktow yi, 2, ..., s, czyli spelnia nastepujaca
rowno$¢ optymalizacyjna:

m m

Z Z(xu ) —mlnz Z(XU ) (2)

Yele =1

Celem jeszcze lepszego uodpornienia wynikéw analizy na niekorzystny
wplyw obserwacji odstajacych zastosowano uci¢ty (trimmed) wersje rdGwnania
(2), czyli ograniczono si¢ do sumowania po k (k < n) najmniejszych odleglosci

czastkowych, otrzymujac wektor o= (51 ,0, ..., 5,” )e R™ spetniajacy rownosé¢
(Vandev, 2002):

K m K m
> Z(x(,-)j —0;] =min} > (x; =3 F 3)
Oznaczenie (i) we wzorze (3) odnosi si¢ do indeksu obserwacji odpowiadaja-
cej obiektowi, dla ktoérego jego odleglos¢ od danego punktu jest i-ta co do wiel-
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kosci (w kolejnosci niemalejacej). W naszym przypadku przyjeto ucigcie pigcio-
procentowe, tzn. potozono k=[0,951]’. Normalizacja dokonana przy uzyciu
ucietej mediany Webera ma postac:

o x%-06
7 = 71,4826-mad(X) @)
gdzie mad(X;)= med x;—0,|, dla i=1,2,....n, j=1,2, ..., m (Miodak,

2006).

Majac przygotowane w ten sposob zmienne diagnostyczne przechodzi si¢
do konstrukcji taksonomicznego miernika rozwoju. Jest to sztuczny, idealny
obiekt, do ktorego beda pordwnywane inne obiekty. W tym przypadku za
wzorzec rozwojowy uwazano taki obiekt ¥ opisany wektorem

v=(Y, %, ..., ) eR™, ze:

V)=, max z (%)
dla kazdegoj=1,2, ..., m.

Nastepnie ustala si¢ odleglos¢ kazdego obiektu od wzorca. Mozna to uczy-
ni¢ stosujac rozmaite miary odleglosci, np. metryke taksowkowa (zwang tez
miejska lub Hamminga), metryke ecuklidesowa, odleglos¢ medianowa itp.
W naszym przypadku dystans i-tego obiektu od wzorca zdefiniowano przy uzy-
ciu odlegltos$ci medianowe;j:

d; = med |zj v, (6)

dla kazdegoi=1,2, ..., n.

Ostatni etap procedury to wyznaczenie miernika syntetycznego (zwanego
tez metacechq). Dla obiektu i-tego jest on zdefiniowany jako funkcja jego odle-
glosci od wzorca rozwojowego:

def d i
M (@) + 2.5mad(d) )

dla kazdego i=1, 2, ..., n, gdzie d = (d, d>, ..., dn). Stata 2,5 nazywana bywa
odpornosciowg wartoscig progowq (Rousseeuw, Leroy, 2005). Miernik wyrazo-
ny wzorem (7) jest w znacznym stopniu uodporniony na wystgpowanie obser-

3 [a] oznacza czes¢ catkowity liczby rzeczywistej a, czyli najwicksza liczbe catkowitg nie wigk-
sza od a.
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wacji odstajacych, mogacych zaburza¢ finalne rezultaty. Miernik 4 moze przyj-
mowac¢ wartosci ujemne. W takim przypadku dostarcza on informacji o istotnym
odchyleniu obiektu od pozostatych, dla ktorego takg warto$¢ osigga. Im wyzsza
warto$¢ miernika u, tym lepsza jest sytuacja obiektu pod rozpatrywanym wzgle-
dem. W opisanym przypadku ma to wydzwick cokolwiek pejoratywny, gdyz
okreslenie ,,lepszy” oznacza tutaj wigksze ubostwo.

W zaprezentowanej tu pracy badawczej postugiwano si¢ jednak pewnymi ro-
dzajami danych, ktore wymagaly zastosowania specjalnego podej$cia w zakresie
analizy taksonomicznej. Pierwsza z takich sytuacji to znaczna wszechstronno$¢
zbioru danych. Zawierat on bowiem zestawy bardzo licznych zmiennych wskaz-
nikowych opisujacych rozmaite dziedziny zycia spoteczno-gospodarczego, ktdre
w mniejszym badz wigkszym stopniu sa powiazane ze skalg ubostwa reprezento-
wang przez badane wskazniki i na nig oddzialujg. W takim przypadku dokonywa-
no podzialu zestawu zmiennych na podzestawy zmiennych opisujacych poszcze-
go6lne dziedziny (np. demografia, rynek pracy, warunki zycia itp.). Kazda z tychze
dziedzin jest wobec tego traktowana jako odrebne zjawisko ztozone.

Do kazdego zestawu zmiennych opisujacych dang dziedzing stosowano zatem
omoOwiong juz procedur¢ weryfikacji zmiennych i konstrukcji miernika synte-
tycznego. Nastepnie otrzymane dziedzinowe mierniki syntetyczne (ktore bywaja
takze w tego rodzaju okolicznos$ciach nazywane miernikami czgstkowymi) sta-
nowity zmienne, ktore poshuzyly do konstrukcji miernika kompleksowego.
Z uwagi na metodologi¢ wyznaczania miernikow czastkowych, wszystkie sa
stymulantami. Tak wiec wystarczyto przeprowadzi¢ normalizacj¢ (4), okresli¢
wzorzec rozwojowy wedlug wzoru (5) oraz odleglosci obiektow od niego we-
dlug wzoru (6) a na koniec obliczy¢ wartosci samego miernika oparte na formu-
le (7). Tego typu postepowanie nazywa si¢ taksonomiq wielokryterialng. Pojgcie
to skadinad ma o wiele szersze znaczenie, gdyz stosuje si¢ je do roznych mecha-
nizméw klasyfikacji i porzadkowania obiektow wielocechowych, opartych na
podobnej idei algorytmu dwustopniowego (Malina, 2002).

Dane — jak juz wspomniano na wstgpie — dotyczyly lat 2005—2012,
w zwigzku z czym wystgpita tez inna specyficzna sytuacja. Dane te miaty cha-
rakter panelowy, co oznacza, ze obejmowaly zarowno komponent przestrzenny
(wojewodztwa), jak tez czasowy (8 lat). Mowiac bardziej formalnie, chodzi tutaj
o model trojwymiarowej tablicy danych X = [x;], i=1,2,...,n, j=1,2,...,m,
t=1,2,...,7, przy czym n i m to — tak jak poprzednio — liczba obiektow
i zmiennych wyjsciowych, odpowiednio, za$ T— liczba rozpatrywanych okresow.

Oczywistym wydaje si¢, ze weryfikacja zmiennosciowo-korelacyjna winna
odpowiednio wyzyskiwaé informacje tkwigcg zardowno w zréznicowaniu prze-
strzennym, jak i czasowym. Interesuja nas bowiem oba te wymiary zmienno$ci.
Wymagato to wobec tego specjalnego dostosowania metod wczesniej opisanych.

Weryfikacja zmienno$ciowa polegata zatem na wyznaczeniu ucigtych median
Webera ©,,0,,...,0, € R™ dla kolejnych okresow, ;= (@ﬂ, O, ..., @[m),
t=1,2, ..., 7. Natej podstawie definiuje si¢ macierz kompleksowa:
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rozmiaru mxt i wyznacza si¢ jej mediang Webera @ = (61*, 6,.. 0, )e R™.
Kompleksowy wskaznik zmienno$ci zmiennej X; ma wowczas postac:

ad; (o
cv, M (8)

R

J

gdzie mad; (G)): tflf.({ ) 0; — 0,

, j=1,2,...,m (Mlodak, 2005).

Weryfikacja korelacyjna wymagata z kolei wyznaczenia macierzy korelacji
Pearsona dla kazdego z badanych okresow, czyli:

R, =[r] ©)

gdzie 7, oznacza wspotczynnik korelacji Pearsona zmiennych X; 1 X; w okresie
tj,k=1,2,...,m, t=1,2,...,7. Wykorzystujac macierz dang wzorem (9),
stworzono kompleksowa macierz korelacji z tych wspolczynnikow, ktore sa
maksymalne co do wartosci bezwzglednej. Chcemy by w mozliwie najwigkszym
stopniu wychwyci¢ wszelkie zalezno$ci korelacyjne w obu wymiarach — prze-
strzennym i czasowym. Formalnie rzecz ujmujac, kompleksowa macierz korela-
¢ji w tym przypadku ma postac:

R" = [r}] gdzie ry =rp  jesli |ijt*

=, max |ry| (10)

T k=1,2,...,m.

Dalsze postgpowanie jest zgodne z opisang wcze$niej metoda odwrdconej
macierzy korelacji. W przypadku wigkszej liczby zmiennych nadmiernie skore-
lowanych ze soba uwzgledniano poziom ich skorelowania ze zmienng objasnia-
ng — eliminowano zmienne mniej skorelowane ze zmienng docelowa. Warto
zaznaczy¢, ze praca na danych panelowych wymagata sporo wysitku. Po pierw-
sze, macierz odwrotna do macierzy (10) nie musi by¢ tak wyrazista co do ele-
mentéw diagonalnych, jak w przypadku klasycznym — wzor (1). Po drugie,
wystepowato wiele wspotzaleznosci i wysokiego skorelowania, co powodowato
niemoznos$¢ odwrocenia macierzy lub mniejsze od jeden — nawet ujemne —
wartoéci na przekatnej macierzy odwrotnej. Uporanie si¢ z tymi problemami
spowodowato konieczno$¢ wniesienia takze dozy subiektywizmu do tej weryfi-
kacji. Kolejne kroki konstrukcji miernikdw syntetycznych byly takie same, jak
w typowym przypadku. Dla §cistosci warto nadmieni¢ jeszcze, ze w tej kon-
strukcji obiekty miaty form¢ przestrzenno-czasows, to znaczy obiektem byt stan
danego obszaru przestrzennego w danym roku.
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Wyjsciowym estymatorem wykorzystywanym w SMO jest estymator bez-
posredni. W literaturze estymator ten wystepuje rowniez pod nazwa estymatora
Horvitza-Thompsona badz ekspansyjnego. Czesto jest on traktowany jako punkt
odniesienia w poréwnywaniu efektywnosci z innymi estymatorami (tzw. esty-
mator referencyjny). Estymator bezposredni opiera si¢ jedynie na informacji
pochodzacej z badania reprezentacyjnego dla danej domeny*.

Estymatorem bezposrednim wartosci globalnej w domenie i, gdzie
i=1,2,...,m, jest wazona suma warto$ci zmiennej y pochodzacych z proby s
odpowiadajacej domenie i o liczebnosci n;:

J;i = zwljylj = 1: 2: s N (11)

Jesi
gdzie:

y; —oszacowana warto$¢ globalna dla i-tej domeny;

wj; —waga przypisana do jednostki j w i-tej domenie, ktora zalezna jest od
schematu losowania i czesci proby s; nalezacej do i-tej domeny;

y; —wartos$¢ dla j-tej jednostki w i-tej domenie. Catkowita liczebno$¢ proby s
wyraza si¢ przy tym wzorem: n = Zi n;. Wzor na wariancj¢ estymatora

bezposredniego mozna znalezé w monografii Rao® (2003).

Estymator bezposredni jest nieobciazony i efektywny w przypadku odpo-
wiedniej wielkos$ci proby. Jednak w badaniach statystyki publicznej zdarzajg si¢
takze przypadki braku jednostek w prébie dla danej domeny. W takim przy-
padku nie jest mozliwe wykorzystanie estymatora bezposredniego w procesie
estymacji. Réwniez w sytuacji niewielkiej liczebnos$ci proby w danej domenie
zastosowanie estymatora bezposredniego (cho¢ mozliwe) jest nieuzasadnione ze
wzgledu na wysoka wariancje. Jednym ze sposobow szacowania parametrow
w takiej sytuacji stanowi wykorzystanie estymacji posredniej w postaci modelu
Faya-Herriota.

Model Faya-Herriota zostat zaproponowany w 1979 r. jako narzedzie do
estymacji dochodu w mato licznych domenach pod wzgledem wielkos$ci proby.
Nalezy do tzw. modeli na poziomie obszaru, co oznacza, ze jego uzycie nie
wymaga dostgpu do danych jednostkowych z badania pelnego. W ten sposob
znacznie zwigksza si¢ spektrum zastosowan modelu, poniewaz dostepnosc

4Klasa estymatorow, ktore wykorzystujg informacje jedynie z rozwazanej domeny z badania
reprezentacyjnego jest szersza i rowniez mozna je okre$li¢ mianem bezposrednich. Przykladem
moze tu by¢ uogélniony estymator regresyjny GREG, w ktérym dopuszcza si¢ uzycie informacji
dodatkowych w postaci zmiennych pomocniczych. Nie zmienia to jednak charakteru estymatora,
ktory w dalszym ciagu nalezy do grupy estymatoréw bezposrednich, gdyz informacje te nadal
pochodza z tej samej domeny co zmienna, dla ktorej dokonuje si¢ odpowiednich szacunkow.

5 Rao (2003), s. 12.
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danych dla badanej domeny jest duzo wigksza. Ponadto model Faya-Herriota
okazuje si¢ stosunkowo tatwy w zastosowaniu i ma korzystne wilasciwosci
empiryczne.

Estymator zaproponowany przez Faya i Herriota (1979) opiera si¢ na
liniowym modelu mieszanym i jest wyrazony zaleznos$cia:

éile.T,BJrvl«Jre,« i=1,..,m (12)

gdzie: é, jest oszacowang warto$cig w domenie i, x! to wektor zmiennych
objasniajacych dla obszaru i o wymiarach px1, v; jest efektem obszaru o

vi <N (O,O'vz), a e; stanowi blad losowy szacunku z proby e “ N (O,S”i)

0 znanej wariancji .

Estymator BLUP (najlepszy liniowy estymator nieobcigzony — ang. Best
Linear Unbiased Predictor) dla modelu (12) opisany jest wzorem:

é;BLUP = 7/iéi +(1—7i )xiTE (13)
gdzie:
2
Oy
Vi= o2+, (14)

oraz E = E(O'vz)z{ixixf /(t,//,« +0? )}_ {ixié,- /(t,//,— +0? )}

Zgodnie ze wzorem (12) estymator BLUP jest $rednia wazona oszacowania
bezposredniego w domenie 6; oraz estymatora syntetycznego regresyjnego
xiTE. Waga 7,€(0,1) wyrazona wzorem (13) mierzy niepewno$¢ wynikajgca
z opisu 6; przez model regresyjny, majgc na uwadze wariancj¢ migdzyobszarowa
o? wzgledem calkowitej wariancji w; + o2 . W przypadku malej wariancji o?
lub duzej wariancji, wynikajacej ze schematu losowania i;, waga y; bedzie
mata 1 wigkszy udzial zostanie przypisany estymatorowi syntetycznemu. Mata
wariancja y; lub duza o? powoduje przypisanic wiekszej wagi y; estyma-

torowi bezposredniemu. Obcigzenie 6,°2YF mozna wyrazi¢ formuta:

BGP )~ (1- 3, \xT B - ) (15)

11
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gdzie f =E, (E ) to warunkowa warto$¢ oczekiwana estymatora ,E wzgledem
0= (491, O,,..., 49,,1). Ze wzoru (14) wynika, ze obcigzenie zwigzane ze schematem

losowania dazy do zera, gdy y; — 0.

Estymator BLUP (12) jest zalezny od wariancji miedzyobszarowej o2, ktora
w praktyce jest nieznana. Do estymacji tej wartosci mozna wykorzysta¢ szereg
metod. Do najpopularniejszych naleza te oparte na momentach. Zastgpujac
w estymatorze BLUP (13) o} przez jego oszacowanie &7 otrzymuje sie
estymator EBLUP (Empirical Best Linear Unbiased Predictor):

710 = 7,6, +(1- 7. )xT B (16)
gdzie y; i ,lAf sg warto$ciami y; i E , w ktorych o zostalo zastapione przez 2.

Estymator EBLUP jest nieobcigzony ze wzgledu na model, w przypadku gdy
vi 1 e; maja rozklad symetryczny wokét 0 (w szczegdlnosci, gdy vi 1 e; maja
rozktad normalny).

KONSTRUKCJA MIERNIKA DLA ZESTAWU WIELOKRYTERIALNEGO
1 JEGO WYKORZYSTANIE

W tej czgsci artykulu prezentujemy wyniki przeprowadzonych konstrukeji
miernika kompleksowego, ktoére nastgpnie znalazly zastosowanie w estymacji
docelowych wskaznikow ubdstwa. Rozpoczniemy od analizy danych dla najob-
szerniejszego zbioru wielokryterialnych danych panelowych dla lat 2005—2012,
w stosunku do ktérego trzeba byto zastosowac podejscie wielokryterialne i we-
ryfikacje uwzgledniajacg panelowy charakter danych.

Analiza dotyczylta 140 wskaznikoéw dla lat 2005—2012. Kazde wojewddztwo
w zakresie kazdej zmiennej bylo w tym uktadzie opisane przy pomocy o$miu
danych dla kazdego roku z tegoz zakresu czasowego. Zgromadzone informacje
statystyczne obejmowaly cztery dziedziny zycia spoleczno-gospodarczego: de-
mografie, gospodarke mieszkaniowa i komunalng, rynek pracy oraz szeroko
rozumiane warunki zycia. Kompleksowy wspotczynnik zmienno$ci wyznaczono
z wykorzystaniem wzoru (7). W ujeciu przecigtnym okazal si¢ on najwyzszy dla
rynku pracy i warunkow zycia.

Po usunieciu zmiennych, dla ktorych warto$¢ bezwzgledna kompleksowego
wspolczynnika zmienno$ci byta mniejsza od 10% oraz przeprowadzeniu kom-
pleksowej weryfikacji korelacyjnej opartej na formule (8), uzyskano nastgpujace
zestawy zmiennych diagnostycznych (w nawiasach podano ich charakter: S —
stymulanta, D — destymulanta):

12
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demografia:
0 saldo migracji wewngtrznych — kobiety na 1000 kobiet ogétem (D),
O zmiana liczby ludno$ci na 1000 mieszkancow (D),
0 udzial zgonow o0sob w wieku 20—59 lat w liczbie zgonoéw ogotem (S);
gospodarka mieszkaniowa i komunalna:
0 kwota wyptaconych dodatkow mieszkaniowych na jednego mieszkanca (S),
0 korzystajacy z instalacji kanalizacyjnej w % ogotu ludnosci na wsi (S),
0 korzystajacy z instalacji gazowej w % ogohu ludnosci na wsi (D);
e rynek pracy:
0 udzial bezrobotnych kobiet zarejestrowanych w wieku 55 lat i wigcej
w liczbie bezrobotnych kobiet ogotem (S),

O udziat kobiet poszkodowanych w wypadkach przy pracy (S),

0 zatrudnieni w warunkach zagrozenia ogdtem (S),

O stopa bezrobocia rejestrowanego, Polska=100 (S);

e warunki zycia:

0 jednostki wykreslone z rejestru REGON na 10 tys. ludnosci (S),

0 podmioty o liczbie zatrudnionych 10—49 na 10 tys. mieszkancéw w wieku
produkcyjnym (D),

0 liczba uczniéw przypadajacych na 1 komputer z dostgpem do Internetu
przeznaczony do uzytku uczniow — gimnazja (S),

0 liczba uczniéw przypadajacych na 1 komputer z dostgpem do Internetu
przeznaczony do uzytku uczniow — zasadnicze zawodowe (D).

Jak juz wspomniano wczes$niej, w kwalifikowaniu danej zmiennej do katego-
rii stymulant badz destymulant istotng rol¢ odgrywata wartos¢ jej kompleksowe-
go wspotczynnika korelacji z bezposrednim oszacowaniem wskaznika bardzo
niskiej intensywnosci pracy w gospodarstwach domowych dany wzorem (10).
I tak np. dla zmienne;j ,,liczba ucznidéw przypadajacych na 1 komputer z dostg-
pem do Internetu przeznaczony do uzytku uczniow — gimnazja” wyniosta ona
0,6969, zas$ dla zmiennej ,,liczba ucznidow przypadajacych na 1 komputer z do-
stepem do Internetu przeznaczony do uzytku ucznidéw — zasadnicze zawodowe”
— —0,6080. W tabl. 1 zebrano wartos$ci podstawowej statystyki opisowej dla
miernikéw czastkowych oraz uzyskanego na ich podstawie miernika komplek-
sowego (metodg taksonomii wielokryterialnej).

TABL. 1. PODSTAWOWA STATYSTYKA OPISOWA DLA MIERNIKOW CZASTKOWYCH
I MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO — WIELOKRYTERIALNY WARIANT PANELOWY,

PRZEKROJ WOJEWODZTW
Gospodarka Micrmnik
Wyszczegolnienie Demografia mieszkaniowa Rynek pracy | Warunki zycia Komplek
i komunalna Ompleksowy
Srednia ........ooooovveveieeeeeen. 0,399 0,444 0,308 0,252 0,335
Odchylenie standardowe ......... 0,217 0,225 0,165 0,163 0,217
Wspotczynnik zmiennosci
W %) ...... 54,419 50,664 53,503 64,587 64,809
Minimum ... —0,237 0,045 —-0,030 —0,160 -0,167
Kwartyl 1 ... 0,258 0,261 0,208 0,144 0,213
Mediana ........ccceeeverirenieeneenns 0,413 0,437 0,280 0,261 0,477
13
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TABL. 1. PODSTAWOWA STATYSTYKA OPISOWA DLA MIERNIKOW CZASTKOWYCH
I MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO — WIELOKRYTERIALNY WARIANT PANELOWY,
PRZEKROJ WOJEWODZTW (dok.)

Gospodarka Miermnik
Wyszczegdlnienie Demografia mieszkaniowa Rynek pracy Warunki zycia K e
. ompleksowy
i komunalna
Kwartyl 3 ..o 0,583 0,603 0,434 0,349 0,477
Maksimum 0,948 1,000 0,703 0,612 0,860

Z1 6 d to: opracowanie wlasne z wykorzystaniem programu SAS Enterprise Guide 4.3.

Wida¢ zatem, ze miernik kompleksowy stanowi w jakim$ sensie wypadkowa
miernikow czastkowych. Uwage moze zwracaé znaczniejsze zroznicowanie
miernika dla warunkéw zycia. Wydaje si¢ to by¢ efektem najwigkszej r6znorod-
nosci zawartych w tej kategorii wskaznikéw wyjsciowych.

Warto wspomnie¢, ze pod wzglegdem wartosci czastkowego miernika rynku
pracy dominowato woj. zachodniopomorskie (co w tym przypadku oznacza
sytuacje najtrudniejszg) — z wyjatkiem roku 2012, kiedy to najlepiej wypadto
woj. dolnoslaskie. Z kolei najnizsze wartosci tego miernika w latach 2005—
—2009 zaobserwowano w woj. malopolskim. Pdzniej lepsza sytuacja wystapita
w woj. mazowieckim. W zakresie warunkow zycia odpowiedni miernik czast-
kowy wskazuje na dominacj¢ woj. kujawsko-pomorskiego w latach 2005—2007
1 2009. W 2008 r. najwyzszg warto$¢ rzeczonego miernika osiggneto woj. lubu-
skie, w 2010 r. — woj. Swietokrzyskie, w 2011 r. — woj. zachodniopomorskie,
natomiast w 2012 r. — woj. podlaskie. Zrdéznicowana byla tez sytuacja najlepsza
pod tym wzgledem: w latach 2005, 2010 i 2012 obserwowano ja w woj. mazo-
wieckim, w latach 2006, 2008 i 2009 — w woj. matopolskim, w 2007 r. —
w woj. $wietokrzyskim oraz w 2011 r. — w woj. wielkopolskim. Te dwa mier-
niki czgstkowe majg szczegdlnie istotne znaczenie w badaniu ubdstwa. Wartosci
miernika kompleksowego pokazano w tabl. 2.

TABL. 2. WARTOSCI MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO WEDEUG WOJEWODZTW

Wojewddztwa 2005 2006 2007 2008 2009 2010 2011 2012
Dolnoslaskie ................... 0,538 0,538 0,509 0,414 0,378 0,374 0,499 0,426
Kujawsko-pomorskie ..... 0,712 0,754 0,695 0,540 0,530 0,458 0,455 0,507
Lubelskie 0,334 0,237 0,338 0,262 0,215 0,276 0,256 0,171
Lubuskie 0,513 0,598 0,578 0,545 0,368 0,446 0,474 0,478
Lodzkie ....oovevieien 0,214 0,297 0,407 0,255 0,342 0,167 0,254 0,265
Matopolskie -0,119| -0,070 0,070 | -0,082| -0,041 0,066 0,090 0,047
Mazowieckie . -0,114 0,020 -0,030| -0,034| -0,126| -0,167| -0,044 -0,143
Opolskie .... 0,403 0,437 0,369 0,365 0,396 0,492 0,477 0,404
Podkarpackie . 0,102 0,199 0,145 0,149 0,185 0,132 0,155 0,157
Podlaskie ....... 0,197 0,520 0,307 0,323 0,238 0,319 0,348 0,311
Pomorskie .. 0,265 0,326 0,376 0,256 0,217 0,240 0,367 0,274
Sle}skie ........... 0,213 0,382 0,325 0,244 0,239 0,338 0,460 0,448
Swietokrzyskie . 0,108 0,256 0,115 0,338 0,289 0,318 0,308 0,378
Warminsko-mazurskie ... 0,789 0,860 0,743 0,645 0,468 0,510 0,613 0,566
Wielkopolskie ................ 0,279 0,324 0,208 0,246 0,181 0,327 0,378 0,374
Zachodniopomorskie ...... 0,746 0,758 0,708 0,647 0,597 0,581 0,704 0,529

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.
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Wartosci miernika kompleksowego jako ,,wypadkowa™ miernikéw czastko-

wych w znacznym stopniu odzwierciedlaja te spostrzezenia. Widaé¢ tutaj naj-
trudniejsza sytuacje w wojewodztwach warminsko-mazurskim (w latach 2005—

—2007 i 2012) i zachodniopomorskim (szczegoélnie w latach 2008—2011).

Z kolei najlepsza sytuacje notowano w wojewodztwach matopolskim (w latach

2005, 2006 1 2008) oraz mazowieckim (w 2007 r. i latach 2009—2012).

Zastosowanie miernika kompleksowego jako zmiennej pomocniczej w mode-
lu Faya-Herriota z wykorzystaniem estymatora EBLUP (16) do obliczonych

wskaznikdéw przyniosto rezultaty przedstawione na wykr. 11 2.

Wykr. 1. ESTYMACJA WSKAZNIKA BARDZO NISKIEJ INTENSYWNOSCI PRACY
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO
DLA DANYCH WIELOKRYTERIALNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN
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W przypadku estymacji wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pracy dopa-
sowanie modeli Faya-Herriota dla poszczegolnych lat bylo zréznicowane —
skorygowany wspolczynnik determinacji wynosit od 11,99% w 2007 r. do
63,62% w 2006 r. Widac¢ tutaj zdecydowang poprawg¢ precyzji oszacowania
szczegodlnie dla tych wojewddztw, w ktorych w ujeciu bezposrednim okazata si¢
ona najstabsza, a mianowicie gtdéwnie w wojewddztwach opolskim i podlaskim.
Stosunkowo najmniejszy zysk na precyzji uzyskano w przypadku wojewodztw
$laskiego 1 mazowieckiego.

Wykr. 2. ESTYMACJA WSKAZNIKA POGEEBIONEJ DEPRYWACJI MATERIALNEJ
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA KOMPLEKSOWEGO
DLA DANYCH WIELOKRYTERIALNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN
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Z 16 dto: jak przy wykr. 1.

Nieco gorzej przedstawia si¢ dopasowanie modelu dla wskaznika pogiebionej
deprywacji materialnej. Tutaj skorygowany wspotczynnik determinacji nie prze-
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kroczyt 20% (najlepszy — 19,73% — okazat si¢ dla roku 2011). Jednak z po-
wodu nieistotno$ci miernika kompleksowego jako regresora oraz bardzo niskiej
wartosci tego wspotczynnika w jego klasycznej formie, w niektorych przypad-
kach, owa skorygowana warto$¢ byta nawet ujemna. Tak wigc — mimo okre-
Slonych zyskow na precyzji — specyfika tego wskaznika powaznie utrudnia
jego estymacje.

ANALIZA OPARTA NA ALTERNATYWNYCH DANYCH PANELOWYCH
DLA LAT 2005—2012

Przedstawiamy tu rezultaty innego doswiadczenia, tym razem z wykorzysta-
niem — znacznie mniejszego — alternatywnego zbioru danych panelowych dla
badanych lat, w stosunku do ktérego stosowanie wielokrotnosci nie byto po-
trzebne.

Oprocz opisanych analiz, podjeto inng probe konstrukcji miernika wykorzy-
stujac alternatywny, mniejszy zestaw danych panelowych dla lat 2005—2012,
jednak tym razem bez stosowania wielokryterialnosci. Wykorzystany zestaw
obejmowat 66 zmiennych wskaznikowych dotyczacych m.in. demografii,
ochrony zdrowia i opieki spotecznej, bezrobocia, warunkow pracy oraz wycho-
wania przedszkolnego dzieci.

Mediana kompleksowego wspotczynnika zmiennosci (13,97) okazata si¢ tu
nizsza niz $rednia arytmetyczna (20,53), za$ kwartyl trzeci (21,73) — znacznie
wyzszy od pierwszego (8,64). Zréznicowanie wartosci tego wskaznika jest za-
tem wyrazne, a jego rozktad cechuje pewna asymetria. Warto tez wspomniec, ze
zdecydowanie najwickszg zmiennos¢ sposrdd rozpatrywanych zmiennych prze-
jawial przyrost naturalny mezczyzn na 1000 mezezyzn, ktéra w tym przypadku
osiggnela ponad 366%.

Weryfikacje zmiennosciowo-korelacyjng prowadzono wedlug zasad dla danych
panelowych okreslonych wcze$niej. Z tym, ze w tym wariancie prac konstruowa-
no dwa odrebne zestawy zmiennych diagnostycznych: jeden — biorac pod uwage
korelacj¢ ze wskaznikiem niskiej intensywnosci pracy, a drugi — w efekcie oceny
skorelowania ze wskaznikiem poglgbionej deprywacji materialne;.

Dla wskaznika niskiej intensywnosci pracy zestaw zmiennych diagnostycz-
nych ma posta¢ (w nawiasie — jak poprzednio — podano jej charakter oraz
podano warto$s¢ kompleksowego wspodtczynnika korelacji (9) danej zmiennej
z bezposrednim oszacowaniem wskaznika niskiej intensywnosci pracy):

e liczba 0s6b z choroba nowotworowa na 1000 os6b (S; 0,6416),
e liczba wyplaconych dodatkow mieszkaniowych na 100 osob (S; 0,7036),
e udziat liczby bezrobotnych nowo zarejestrowanych w liczbie bezrobotnych

zarejestrowanych ogotem (S; 0,6077),

e udzial poszkodowanych w wypadkach przy pracy kobiet w liczbie pracuja-

cych kobiet ogoétem (S; 0,7439).
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Z kolei dla wskaznika poglebionej deprywacji materialnej zmienne diagno-
styczne to (dodatkowe adnotacje wedlug zasad jak wyzej, ale z punktu widzenia
bezposrednich oszacowan tego wskaznika):

e udziat liczby bezrobotnych kobiet zamieszkatych w miescie w liczbie bezro-
botnych kobiet zarejestrowanych ogétem (D; —0,7067),

e udziat liczby bezrobotnych kobiet z prawem do zasitku w liczbie bezrobot-
nych kobiet zarejestrowanych ogétem (S; 0,5228),

e udziat zatrudnionych w warunkach zagrozenia przez jedng grupe czynnikow
zwigzanych z ucigzliwo$cig pracy w liczbie zatrudnionych w warunkach za-
grozenia ogétem (D; —0,6568),

e liczba dzieci w wieku 3—35 lat przypadajaca na jedno miejsce w przedszkolu
(D; —0,5843).

Jak wida¢, optymalne zestawy zmiennych diagnostycznych réznig si¢ miedzy
soba. Korelacja optymalnych zmiennych z bezposrednim oszacowaniem wskaz-
nika poglebionej deprywacji materialnej co do wartosci bezwzglednej jest na
og6t nieco mniejsza niz w przypadku wskaznika niskiej intensywnos$ci pracy
1 odpowiadajacych mu zmiennych diagnostycznych. Wobec tego ewentualna
estymacja wskaznika poglebionej deprywacji materialnej na tym poziomie prze-
strzennym, przy uzyciu stosownego miernika syntetycznego opartego na odpo-
wiednim zestawie moze by¢ relatywnie bardziej obcigzona. Nalezy jednak pod-
kresli¢, ze w kazdym przypadku sg to zmienne o najwyzszym skorelowaniu
z bezposrednimi oszacowaniami odpowiednich wskaznikéw docelowych, tak
wiec wystepuje tu optymalno$¢ w tym zakresie. Tabl. 3 prezentuje podstawowa
statystyke opisowag dla miernikow syntetycznych skonstruowanych przy wyko-
rzystaniu tych zestawow.

TABL. 3. PODSTAWOWA STATYSTYKA OPISOWA DLA MIERNIKA SYNTETYCZNEGO —
ALTERNATYWNY WARIANT PANELOWY W PRZEKROJU WOJEWODZTW

Dla wskaznika
Wyszczegolnienie bardzo niskiej poglebionej deprywacji
intensywnosci pracy materialnej
Srednia arytmetyczna ..........co..coovveevveevveereeeseeesnnenn. 0,316 0,424
Odchylenie standardowe ..........cccocevveerveinieerierenenns 0,175 0,235
Wspotczynnik zmienno$ci W % .......ccceevvreeueucnennnes 55,297 55,376
MINIMUI ©aiiiiiceeee e —-0,006 -0,139
Dolny KWartyl .....cccceeoerirrieeenininnieeeerreieeeenes 0,192 0,291
MEIANA ..o 0,319 0,436
GOrny kwartyl ..o 0,443 0,623
MaKSIMUM ..o 0,710 0,781

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.

Warto dostrzec, ze zmienno$¢ miernikow w przypadku obu zestawow jest
zblizona, cho¢ miernik dla wskaznika poglebionej deprywacji materialnej przyjmu-
je raczej nieco wyzsze wartosci. Potwierdzajg to takze odpowiednie rozstepy tych
metacech. W tabl. 4 zamieszczono warto$ci obu miernikow wedtug wojewodztw.
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TABL. 4. WARTOSCI MIERNIKA SYNTETYCZNEGO WEDLUG WOJEWODZTW
I BADANYCH LAT

Wyszczegolnienie ‘ 2005 ‘ 2006 ‘ 2007 ‘ 2008 ‘ 2009 ‘ 2010 ‘ 2011 ‘ 2012

Wskaznik bardzo niskiej intensywnosci pracy

Dolnoslaskie ................... 0,483 0,413 0,366 0,546 0,436 0,470 0,364 0,339
Kujawsko-pomorskie ..... 0,289 0,408 0,381 0,450 0,365 0,387 0,314 0,317
Lubelskie . 0,218 0,218 0,197 0,306 0,322 0,372 0,250 0,234

0,567 0,536 0,488 0,710 0,372 0,591 0,530 0,495
Lodzkie ......cceevinineee 0,236 0,299 0,298 0,394 0,278 0,305 0,265 0,234

Mazowieckie . —0,006 0,006 0,013 0,120 0,023 0,116 0,084 0,003
Matopolskie 0,001 0,034 0,096 0,140 0,123 0,175 0,152 0,090
Opolskie .......ccccevuirunnee 0,316 0,353 0,377 0,549 0,347 0,503 0,330 0,275
Podkarpackie . 0,025 0,135 0,077 0,209 0,006 0,182 0,132 0,119
Podlaskie .......c.ccouevueuenee 0,454 0,457 0,359 0,563 0,291 0,339 0,196 0,164
Pomorskie .........ccoevuueeee. 0,362 0,343 0,285 0,402 0,355 0,470 0,417 0,347
Slaskie ........... 0,157 0,198 0,291 0,218 0,175 0,212 0,228 0,214
Swigtokrzyskie ............... 0,048 0,014 0,112 0,192 0,139 0,281 0,191 0,129
Warminsko-mazurskie ... 0,642 0,667 0,625 0,674 0,416 0,509 0,487 0,537
Wielkopolskie ................ 0,248 0,342 0,322 0,358 0,277 0,374 0,379 0,329
Zachodniopomorskie ...... 0,575 0,603 0,569 0,676 0,548 0,592 0,456 0,477
Wskaznik poglebionej deprywacji materialnej
Dolnoslaskie ................... 0,414 0,297 0,363 0,384 0,348 0,324 0,296 0,269
Kujawsko-pomorskie ..... 0,385 0,415 0,480 0,583 0,627 0,569 0,582 0,575
Lubelskie . 0,632 0,621 0,696 0,719 0,726 0,708 0,664 0,681

Lubuskie 0,711 0,613 0,679 0,725 0,746 0,638 0,668 0,609
Lodzkie .......cccoeevvinnee 0,305 0,285 0,360 0,417 0,386 0,364 0,347 0,322

Mazowieckie . 0,043 0,011 0,010 0,099 0,035| -0,051| -0,118 0,139
Matopolskie 0,226 0,191 0,242 0,353 0,331 0,299 0,257 0,304
Opolskie .......ccccoceeeurennee 0,355 0,371 0,394 0,535 0,526 0,422 0,520 0,512
Podkarpackie . 0,677 0,650 0,687 0,709 0,553 0,495 0,540 0,557
Podlaskie .........cccceeuneeee. 0,147 0,178 0,180 0,299 0,261 0,245 0,260 0,269
Pomorskie ........cccceuvunenee 0,437 0,477 0,571 0,651 0,597 0,570 0,553 0,514
Slaskie ........... .| —0,043| -0,029| -0,067 0,027| -0,080( -0,050| -0,066 -0,020
Swietokrzyskie ............... 0,434 0,466 0,624 0,781 0,643 0,631 0,695 0,665
Warminsko-mazurskie ... 0,529 0,592 0,621 0,715 0,773 0,706 0,691 0,711
Wielkopolskie ................ 0,163 0,252 0,173 0,393 0,385 0,358 0,356 0,387
Zachodniopomorskie ...... 0,443 0,398 0,497 0,676 0,650 0,608 0,603 0,586

Z 16 dto: jak przy tabl. 1.

W wigkszo$ci lat maksymalne wartosci miernika osiggato zatem woj. war-
minsko-mazurskie (jedynie w roku 2009 wyprzedzito je woj. lubuskie), nato-
miast warto$ci najmniejsze przyjmowato woj. mazowieckie. W roku 2005 byla
to nawet liczba ujemna, co §wiadczy o tym, ze znacznie odstawato swoim do-
brobytem od pozostatych. Warto jednakze wziag¢ pod uwage, ze duzy wpltyw na
ten stan rzeczy mogta mie¢ aglomeracja warszawska.

W przypadku zestawu dla wskaznika pogiebionej deprywacji materialnej
rzecz wygladata nastepujaco — nie bylo jednego wojewodztwa z dominujacymi
problemami tego rodzaju (w 2005 r. najwyzsza wartos¢ miernika notowano
w woj. lubuskim, w 2006 r. — w woj. podkarpackim, w latach 2007 i 2010 —
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w woj. lubelskim, w latach 2008 i 2011 — w woj. $wigtokrzyskim, natomiast
w latach 2009 i 2012 — w woj. warminsko-mazurskim). Najnizsze wartos$ci za$
to domena wojewddztw mazowieckiego (lata 2010—2012) 1 $laskiego (lata
2005—2009), ktore pod tym wzgledem prezentujg si¢ zatem najlepie;.

Wykr. 3 i 4 uwidaczniaja poprawg jakosci estymacji w stosunku do estymato-
ra Horvitza-Thomsona dzigki zastosowaniu wspomnianych miernikéw synte-
tycznych. Poprawa ta jest bardzo widoczna zwlaszcza w przypadku wskaznika
bardzo niskiej intensywnos$ci pracy, gdyz — poza wojewodztwami $lgskim
i mazowieckim — obserwowana jest we wszystkich wojewodztwach, przy czym

najwyrazniej w woj. podlaskim.

Wykr. 3. ESTYMACJA WSKAZNIKA BARDZO NISKIEJ INTENSYWNOSCI PRACY
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA SYNTETYCZNEGO
DLA DANYCH ALTERNATYWNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN

Z 16 dto: jak przy wykr. 1.
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W przypadku estymacji wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pracy w po-
rownaniu w modelem rozpatrywanym wczesniej wida¢ pogorszenie si¢ jego
jakosci. Najwyzsza warto$¢ skorygowanego wspdlczynnika determinacji to
43,26% w 2005 r., zas w roku 2007 okazata si¢ nawet ujemna (miernik byt tam
zreszta nieistotny). Tym niemniej efekty redukcji btgdu na skutek stosowania
estymacji posredniej jest wyraznie widoczny.

Wykr. 4. ESTYMACJA WSKAZNIKA POGLEBIONEJ DEPRYWACJI MATERIALNEJ
W WOJEWODZTWACH Z WYKORZYSTANIEM MIERNIKA SYNTETYCZNEGO
DLA DANYCH ALTERNATYWNYCH — WZGLEDNE BLEDY OSZACOWAN
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Zrédto: jak przy wykr. 1.
Wariant ten pokazuje natomiast wyrazng poprawe jakosci oszacowan wskaz-

nika poglebionej deprywacji materialnej. Maksymalna wartos¢ skorygowanego
wspolczynnika determinacji w tym przypadku to 54,43% w 2006 r., ale tez
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wzrost warto$ci minimalnych (absolutne minimum to 12,24% w 2008 r.).
W wojewodztwach opolskim i podlaskim widoczny byt tez znaczacy ubytek
btedu oszacowan w stosunku do estymacji bezposredniej. Jednak w pozostatych
wojewodztwach zysk na precyzji okazat si¢ mniejszy.

Whioski

Przeprowadzone analizy doprowadzity do kilku konkluzji. Najwazniejsza
z nich jest ta, ze mierniki taksonomiczne stanowig przydatne narz¢dzie w esty-
macji analizowanych wskaznikéw dla wojewodztw. Ich zastosowanie w modelu
Faya-Herriota poprawia precyzje estymacji szczegdlnie tam, gdzie byla ona
najstabsza.

Warto w tym miejscu zauwazy¢ jednak, ze wskazniki niskiej intensywnos$ci
pracy oraz poglebionej deprywacji materialnej sg determinowane przewaznie
innymi czynnikami. Specyfika istoty owych czynnikow — a co za tym idzie
mozliwosci doboru zmiennych do konstrukcji miernikow kompleksowych — ma
bardzo istotny wplyw na jako$¢ takich modeli. Informacje dotyczace pracy
z reguly sa latwo dostgpne w pelnych zrédtach danych (takich jak BDL). Zro-
zumiate wigc okazujg si¢ w tym konteks$cie najlepsze wyniki estymacji uzyskane
dla wskaznika bardzo niskiej intensywnosci pracy. Z kolei definicja wskaznika
poglebionej deprywacji materialnej opiera si¢ na specyficznych informacjach,
ktére mozna uzyska¢ w zasadzie tylko z badan reprezentacyjnych przeprowa-
dzanych na stosunkowo niskich probach (takich jak badanie budzetow gospo-
darstw domowych czy Europejskie Badanie Dochodéw i Warunkéw Zycia
EU-SILC). Znacznie to utrudnia znalezienie don efektywnych zmiennych po-
mocniczych. Jednak i ten problem w pewnym zakresie da si¢ nieco zmniejszy¢.
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Summary. Authors present possibilities of use of taxonomic methods to the
construction of complex measures of poverty level. These measures can serve as
auxiliary variables in estimation of poverty indicators on various territorial
levels. Replacement (sometimes numerous) set of explanatory variables with one
carefully determined synthetic measure facilitates performing an estimation and
allows for treatment of any such model as an integrity. Construction of complex
measures based on the approach using inverse correction matrix in correlation
verification, Weber median in normalization and benchmark of development was
applied to various data sets. These sets were homogenous but also very reach
and diversified by domains resources. In the second case the multi-criteria
approach was applied. The analysed data have the panel form (the concerned
the years 2005—2012) what was a reason of relevant modification of traditional
approaches in the diversification and correlation verification. This article pre-
sents effects of use of measures obtained in such way to estimation of low risk
intensity and severe material deprivation rates made using the Fay-Herriot
model as well as comparison of them with the results of direct estimation.

Keywords: low work intensity rate, severe material deprivation area, taxo-
nomic measure, direct estimation, Fay-Herriot model.

Pe3tome. B cmamve Oviiu npeocmagieHvl 803MONCHOCMU UCHOLb308AHUS
MAKCOHOMUYECKUX MeMOO08 8 pa3padbomKe KOMNIEKCHbIX UsMepumerieli YPOoeHs.
beonocmu. OHu mozym Obimb 6CHOMALATNENLHBIMU NEPEMEHHBIMU 8 OYEeHUBAHUU
nokazameretl OeOHOCMU HA PA3HLIX NPOCMPAHCNEEHHBIX YPOGHAX. 3amena psaoa
00BACHAIOWUX NEPEMEHHBIX OOHUM XOPOULO U3ODAHHBIM CUHIMEMUYeCKUM UMe-
pumenem obaezuaem OYEHKY U OOHOBPEMEHHO NO380JIAem CUUMAMb KANCOVIO
Modeny unmezpanvholl yacmuio. Paspabomky xomnaexcuvix usmepumeneti 01s
PA3HBIX MHONCECME OAHHbIX OCHOBAHO HA CHOCODE UCNONbIYIOWUM Memoo
obpammuoli mMampuysl Koppeiayuu 8 npoyecce KOopperayuoHHOU NpPOo8epKi,
meduany Bebepa 6 Hopmanuzayuu, a makdce HA pazsumenbHOM obpasye.
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Dmu MHOdCECMBA UMEIOM XaApaKmep KaK eOUHblX, max U OuYeHb OO0JbULUX
oughgheperyuposanuvix 6 OMHOWEHUU K Ompaciam Goroos. Bo emopom ciyuae
ObLT UCNONBL30BAH MHO2OKpUMeEPUlIHLIL 100Xx00. Paccmampusaemvie oannvie
uMenu NawervbHylo @opmy, 3mo mpebosano Mooupurayuu MmpaouyUOHHbIX
noox0006 8 obaacmu CONOCMAGUMENbHOU NPOBEPKU U NPOBEPKU HEeNnoCHo-
sHHOCMU. B cmamue 6bliu noKa3anvl pe3yibmamol UCHOIb308AHUS HOYYEHHBIX
uzmepumernell 8 OyeHKe NOKA3AMENsi OYeHb HU3KOU UHMEHCUBHOCMU pabombl,
a makoice nokazamers YenyOIeHHbIX MAMEPUATLHBIX TUUEHUL, COeTAHHBIX C UC-
nonvzoganuem Dou-Oppuo mooderu. OHu ObLIU MOdICE CONOCMABIEHbI C pe-
3YILIMAMAMU NPAMOU OYEHKU.

KnaiwueBbie cjoBa: mokazarenb OYEeHb HHU3KOW WHTCHCUBHOCTH pPabOTHI,
MoKa3arenb yriyOJeHHBIX MaTepHalbHBIX JIMIICHUH, TAKCOHOMHYECKUN H3Me-
puTens, npsmas oueHka, O3i-Oppro MoJeb.
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