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1. Wstep

W lipcu 2007 roku nastapito oczekiwane rozwiazanie kontraktow dtugotermino-
wych (KDT) na polskim rynku energii elektrycznej. Potencjalny odbiorca energii elek-
trycznej obecnie ma prawo do wyboru zrodla 1 dostawcy energii elektrycznej. W pracy
podjeto probe opisania aktualnego stanu polskich dobowo-godzinnych rynkéw energii
elektrycznej, w tym: rynku dnia nastgpnego (RDN), rynku bilansujacego (RB), plat-
formy obrotu energia elektryczna (POEE) od momentu likwidacji KDT.

Na wyzej wymienionych dobowo-godzinnych rynkach cena 1 MWh ustalana
jest kazdego dnia tygodnia odrebnie w kazdej godzinie doby. Natomiast techniki
wyznaczania cen 16zng si¢ od siebie.

RDN jest rynkiem natychmiastowym funkcjonujacym na parkiecie Towarowe;j
Gietdy Energii od momentu jej powstania. Cena 1 MWh energii elektrycznej usta-
lana jest na RDN odrebnie dla kazdej godziny dzien przed realizacja dostawy jako
cena rownowagi ztozonych ofert kupna i sprzedazy. TGE jest pierwsza i do tej
pory jedyna licencjonowana gietda towarowa dziatajaca na terenie Polski. Na
ksztaltowanie si¢ cen oraz wolumenu obrotu energia elektryczng na TGE istotnie
wplywaja zasady funkcjonowania rynku bilansujacego (RB) z ceng rozliczeniowa
odchylen (CRO), ktory réwnowazy popyt i podaz na energi¢ elektryczna w kazdej
godzinie doby. Od lipca 2002 roku RB wprowadzil dodatkowe ceny: cene¢ rozli-
czeniowa odchylen sprzedazy (CROs) oraz ceng rozliczeniowa odchylen zakupu
(CROz), aby zdyscyplinowaé uczestnikow rynku do precyzyjnego przewidywania
swojego przysztego zapotrzebowania.

Oprocz RDN na TGE oraz RB, na ktorych notowania sa ogélnodostepne, transakcje
zakupu 1 sprzedazy energii elektrycznej dokonywane sa na rynku dobowo-godzinowym

* Praca wykonana w ramach projektu badawczego nr N111 003 32/0262 finansowanego przez
Ministerstwo Nauki i Szkolnictwa Wyzszego.
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energii konwencjonalnej poee, na ktéorym do publicznej wiadomosci podawany jest in-
deks poDeeK wyznaczany codziennie dla kazdej godziny doby dostepnej w kalendarzu
ofert jako $rednia wazona cen wszystkich kontraktow zawartych w danej godzinie'.

W zwiazku z tym, ze energia elektryczna dostarczana jest odbiorcom w mo-
mencie zapotrzebowania, ceny energii elektrycznej sa silnie skorelowane z wolu-
menem obrotu, zatem pomimo zréznicowanej procedury ustalania cen, charaktery-
Zuja si¢ one wyrazng sezonowoscia oraz silng korelacja. W tabeli 1 zamieszczono
macierz korelacji cen notowanych jednocze$nie na wymienionych rynkach od lipca
do grudnia 2007 roku.

Tabela 1. Macierz korelacji cen w okresie od lipca do grudnia 2007 roku

Ceny CRO CROs CROz RDN poDeeK
CRO 1,00
CROs 0,63 1,00
CROz 0,21 -0,04 1,00
RDN 0,70 0,35 0,36 1,00
poDeeK 0,71 0,36 0,38 0,99 1,00

Zrodto: opracowanie wlasne.

Silna zalezno$¢ dodatnia jest efektem skointegrowania tych szeregow czaso-
wych w dlugim okresie. Dlatego w pracy wyeliminowano z szeregdw cen efekty w
ten sam sposob wplywajace na ksztaltowanie si¢ cen, a skoncentrowano si¢ na
wyodrebnieniu roznic miedzy omawianymi rynkami w krotkim okresie.

W analizie rynkéw skupiono si¢ przede wszystkim na ocenie ryzyka rozumia-
nego jako zmiana ceny na poszczegdlnych rynkach oraz poréwnano poziomy ryzy-
ka na wymienionych rynkach. Bazujac na wstepnej ocenie zalezno$ci dhugotermi-
nowej, do analizy wybrano ceng CRO, ceng¢ notowana na RDN oraz indeks po-
DeeK. Glownym celem autora byta aplikacja modeli wielowymiarowych z autoko-
relacja do analizy ryzyka na rynku energii elektrycznej w Polsce. W tym celu wy-
korzystano wielowymiarowe autoregresyjne modele szeregéw czasowych z po-
dzialem na modele liniowe oraz nieliniowe wielowymiarowe modele klasy
GARCH. Do pomiaru ryzyka wykorzystano kwantylowa miarg zagrozenia Value-
-at-Risk szacowana na podstawie autoregresyjnych modeli szeregdw czasowych z
dobowo-godzinnych rynkow energii elektryczne;.

2. Metody

W analizie ryzyka zmiany cen poddano analizie logarytmiczne godzinne przy-
rosty, eliminujac w ten sposob dlugookresowa zalezno$¢ migdzy omawianymi
szeregami cen wynikajaca z trendu:

! Notowania wymienionych rynkéw sa dostepne na stronie http://www.cire.pl/.
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z, =In(2), (1)
Vi
gdzie: y,— cena energii elektrycznej w godzinie ¢.
Uwzgledniajac cykliczno$¢ obrotu energia elektryczna, opisano szeregi z, za

pomoca zintegrowanego sezonowo modelu autoregresji i $redniej ruchome;j
SARIMA [Brockwell, Davis 1996]:

pi(B)F, (B[S )V?;Zit =q,(B)0, (Bis )Eis ()
gdzie:
P . P .
pi(B):l_zijja [?‘y(B):l_zaija
j=1 j=1
P . P X
ql‘(B):l_qu‘Bj’ Qis(B):l_ZQYjBJ’
j=1 i=l1
Is — opoOznienie sezonowe i-tego szeregu, id — rzad zintegrowania i-tego szeregu,
z, — empiryczne wartosci i-tego szeregu (logarytmiczne stopy zwrotu),
B — operator przesunigcia Bz, =z, _,
V- operator roznicowy V'z, =z, —z,_ =(1-8")z,

g, — reszty i-tego modelu.

Po wyeliminowaniu z danych trendu, sezonowosci i autokorelacji reszty modeli
liniowych ¢, opisano za pomoca wielowymiarowego modelu GARCH ze zmienng
w czasie korelacja Dynamic Conditional Correlation (DCC) [Engle 2002]:

& =H"u, 3)
H,=DRD,, “4)
gdzie: &  — wektor reszt N modeli (2),
u, — wektor reszt modelu DCC: E(u,) =0, Var(u,) = Q N
D, — symetryczna, dodatnio okre$lona macierz o wymiarach Nx N:

D, = diag(hlol’j;---;hz?z}\sr,t)a

h, — warunkowa wariancja i-tego jednowymiarowego modelu, w ni-

iit
niejszym opracowaniu modelu FIGARCH uwzgledniajacy efekt
dtugiej pamigci [Chung 1999]:

[1-a,(B)-B(B)I1-B)(¢; —0)) =[1-B(B)(&; —h,,) , ()
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gdzie: o — niezalezna wariancja jednowymiarowego szeregu &, ,
0<id <1 — parametr zintegrowania szeregu,
R, — symetryczna, dodatnio okre$lona macierz o wymiarach N x N:
. -0,5, . -0, . -0,5, . 0,5
Rt = dlag(qll,t seees qNN,z)Qtdlag(% 1Lt o0 qNN,;) > (6)

0, =(q;) — symetryczna, dodatnio okreslona macierz o wymiarach Nx N:

0, =(-a-p)0+au,_u,+ PO, (7)
a,f — parametry, a + S <1.

Do pomiaru ryzyka wykorzystano kwantylowa miarg zagrozenia Value-at-Risk.
Dla jednowymiarowych modeli GARCH VaR szacowane jest nastgpujaco [Piontek
2001;Weron, Weron 2000]:

VaRia = (Zia + /Ji )EO’ (8)
z = F(@)\h,, )
gdzie: F'(a) — kwantyl rzedu « standaryzowanego rozktadu, w pracy N(0,1) ,
h, — warunkowa wariancja i-tego procesu,
y — warto$¢ oczekiwana i-tego procesu,
Pio — biezaca cena i-tego waloru (cena IMWh energii elektrycznej),
z, — kwantyl rzedu o i-tego procesu.

Dla wielowymiarowych modeli GARCH VaR szacowane jest przy uzyciu wa-
runkowej macierzy H,:

VaR, = (z, + ik, (10)
z,=F(@)\H,. (11)
3. Analiza empiryczna

Analizie empirycznej poddano szeregi czasowe logarytmicznych godzinnych stop
zwrotu CRO, cen na RDN oraz indeksu poDeek w okresie od 1 lipca do 31 grudnia
2007 roku (4415 obserwacji). Niezaleznie dla trzech szeregdw czasowych przeprowa-
dzono analizg trendu, sezonowosci oraz autokorelacji danych za pomoca modelu
SARIMA [Ganczarek 2008]. Jednowymiarowe modele liniowe sg dobrze dopasowane
do danych, jednak analiza reszt pokazuje, ze nalezy odrzuci¢ hipoteze mowiaca, ze
szereg reszt ma wielowymiarowy rozktad normalny, ponadto w szeregach obecny jest
efekt ARCH [Engle 1982; Ganczarek 2008]. Po wyeliminowaniu trendu, sezonowosci
1 autokorelacji szeregi czasowe nie sg ze soba tak silnie skorelowane jak pierwotne
dane. W tabeli 2 przedstawiono macierz korelacji migdzy resztami trzech modeli.
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Tabela 2. Macierz korelacji reszt modeli SARIMA w okresie od lipca do grudnia 2007 roku
Reszty SARIMACRO SARIMARDN SARIMApoDeeK

SARIMACRO 1,00

SARIMARDN 0,08 1,00

SARIMApoDeeK 0,06 0,76 1,00

Zrbdto: opracowanie wiasne.

Obserwujemy silng zalezno$¢ dodatnia migdzy szeregiem z RDN a indeksem po-
DeeK. Natomiast migdzy tymi szeregami a CRO praktycznie nie ma zaleznos$ci. Po-
nadto na mocy testu Engle’a i Shepparda [Engle, Sheppard 2002] nalezy odrzuci¢ hi-
potezg, ze korelacja miedzy analizowanymi szeregami jest stata w czasie, w zwiazku z
czym do wielowymiarowego opisu trzech szeregéw czasowych wybrano model DCC.
Parametry modelu DCC szacowano dwuetapowo metoda quasi-najwigkszej wiarygod-
nosci QMLE. W pierwszej kolejnosci oszacowano parametry jednowymiarowych
wariancji warunkowych danych rownaniem (5) (tab. 3). Wsérod parametréw nieistotne
sa bezwarunkowe warto$ci oczekiwane, co oznacza, ze warto$¢ oczekiwana reszt mo-
deli SARIMA nie rézni si¢ istotnie od zera. Bezwarunkowa wariancja omawianych
modeli nie istnieje, a pozostate parametry modeli (z wyjatkiem S, dla indeksu po-

DeeK) s istotne. Tak jak w przypadku ksztaltowania si¢ warto$ci oczekiwanej, rozne
warto$ci parametrow modeli §wiadcza o roznicach zmiennosci w krétkim okresie.

Tabela 3. Parametry modelu DCC — I etap estymacji

SARIMA- FIGARCH (1,d, 1) Oceny parametrow p-warto$¢
H -0,0011 0,5854
d 04117 <10-4
SARIMACRO a, 0,7405 <10-4
B 0,8601 <10-4
H 0,0003 0,7028
d 0,5327 <10-4
SARIMARDN a, 0,8047 <10-4
:B1 0,9403 <10-4
H 0,0002 0,7275
d 0,2660 <10-4
SARIMApoDeek 0‘1 0,3 158 0,0196
:B1 0,2087 0,1945

Zrbdto: opracowanie wilasne.

Na rysunku 1 zamieszczono szeregi oszacowanych na bazie réwnania (5) jed-
nowymiarowych warunkowych wariancji. Analizujac wartos$ci wariancji w kolej-
nych okresach, mozemy uszeregowa¢ omawiane rynki ze wzgledu na poziom ry-
zyka rozumiany jako zmiana ceny w horyzoncie godzinny: i tak najwigksze ryzyko
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zmiany ceny obserwujemy na RB, nast¢pnie na RDN. Najnizsze warto$ci wariancji
obserwujemy na indeksie poDeeK.
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Rys. 1. Wariancja warunkowa (5)
Zrbdto: opracowanie wiasne.

Drugi etap estymacji modelu DCC polega na estymacji warunkowej macierzy
wariancji-kowariancji (4 ). W tabeli 4 zamieszczono wyniki estymacji rownania (7).

Tabela 4. Parametry modelu DCC — II etap estymacji

Parametry Oceny parametréw p-wartosé
Pra 0,0681 0,0014
Pi3 0,0763 0,0001
P 0,6927 <10*
a 0,0377 0,0097
B 0,7741 <10*

Zrbdto: opracowanie wlasne.

Parametry rownania warunkowej korelacji (7) sa statystycznie istotne. Analizu-
jac wspotczynniki korelacji modelu DCC, mozemy potwierdzi¢ wczesniejsze spo-
strzezenie. W krotkim okresie obserwujemy silng korelacje dodatnia migdzy noto-
waniami na RDN a indeksem poDeeK. Zalezno$ci migdzy tymi notowaniami a
notowaniami na RB sg bardzo stabe, ale jednak statystycznie istotne. Natomiast
korelacja migdzy poszczeg6lnymi rynkami w wigkszym stopniu zalezy od korelacji
niz od reszt modelu (3) z godziny wczesniejszej.
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Na rysunku 2 zamieszczono wykresy warunkowych korelacji migdzy parami
omawianych szeregow. W przypadku CRO i cen na RDN oraz CRO i poDeeK
obserwujemy godziny ujemnej korelacji migdzy notowaniami. W badanym okresie
takich godzin odnotowano zaledwie 2% dla pierwszej pary szeregéw i jedynie 1%
dla drugiej pary szeregdw. Natomiast w calym okresie badawczym, pomimo zmie-
niajacej si¢ wartosci korelacji, obserwujemy silna zalezno$¢ dodatnia mi¢dzy no-
towaniami na RDN oraz warto$ciami poDeeK.
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Rys. 2. Korelacja warunkowa poszczegolnych par szeregéw
Zrodto: opracowanie wiasne.

Tabela 5. Kwanty rzedu & i-tego procesu (9)

o
- 0,01 0,025 0,05 0,95 0,975 0,99
io
CRO -0,2620 -0,2207 -0,1852 0,1852 0,2207 0,2620
RDN -0,1840 -0,1550 -0,1301 0,1301 0,1550 0,1840
poDeeK -0,1361 -0,1147 -0,0963 0,0963 0,1147 0,1361

Zrodto: opracowanie wlasne.

Obserwujac zmiang wspotczynnika korelacji w badanym potroczu, mozemy stwier-
dzi¢, ze konstrukcja portfela skladajacego si¢ z kontraktéw zakupionych na réwnole-
glych rynkach moze by¢ korzystna tylko w krétkim okresie (przyktadowo dla portfela
sktadajacego sig z udziatéw na RB i RDN tylko w 2% godzin). W tabeli 5 zamieszczono
wartosci kwantyli (9) jednowymiarowych szeregdw; i tak: dla pozycji krotkiej w godzin-
nym horyzoncie czasu z prawdopodobienstwem 0,95 CRO nie zmniejszy si¢ wigcej niz
0 18,52%, cena na RDN o 13,01%, a wartos¢ poDeeK 0 9,63%. Na mocy testu przekro-
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czen Kupca [Kupiec 1995] brak jest podstaw do odrzucenia hipotezy, ze liczba przekro-
czen z,, jest zgodna z oczekiwana jedynie dla o = 0,05.

4. Podsumowanie

Na bazie wynikow empirycznej analizy mozemy stwierdzi¢, ze szeregi czaso-
we rynkoéw dobowo-godzinnych charakteryzuja si¢ nie tylko sezonowoscia, ale
rowniez autokorelacja wartosci oczekiwanej 1 wariancji. Notowania na rownoleg-
lych rynkach sa skorelowane dodatnio w diugim okresie, ponadto zalezno$¢ mig-
dzy analizowanymi rynkami nie jest stata. W krotkim okresie ceny na analizowa-
nych rynkach r6znig si¢ od siebie zarowno poziomem, jak i dynamika zmian. Naj-
wigksze zmiany, a tym samym ryzyko, obserwowane sa na RB, w nastgpne;j kolej-
nosci na RDN. Najnizszym ryzykiem zmiany wartosci w kolejnej godzinie doby
obarczony jest indeks poDeeK.

W zwiazku z wystepujaca zaleznoscia dodatnig inwestycja w portfel sktadajacy
si¢ z kontraktow zakupionych na réwnoleglych rynkach moze by¢ atrakcyjna jedy-
nie w krotkim okresie.
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RISK ANALYSIS ON THE WHOLE-DAY ELECTRIC
ENERGY MARKET IN POLAND

Summary

In this article the state of three whole-day markets from Polish electric energy market such as:
the Day Ahead Market (DAM), the Balance Market (BM) and the Internet Electricity Trading Plat-
form (IETP) is presented. The multivariate autoregressive linear and nonlinear models were applied to
describe similarities and dependences among those markets as well as the risk after the break of
Long-term Contracts. Value-at-Risk was used to estimate the risk.
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