Zbyszko Chojnicki, Teresa Czyi
* Zastosowanie korelacji czastkowej w analizie przyczynowej:

1. Wstep

Celem pracy jest przedstawienie modelu przyczynowej interpretacji zjawisk spoleczno-
-ekonomicznych, opartego na koncepcji H. A. Simona (1957) i H. M. Blalocka (1964).

Nie wdajac sie w szersza analiz¢ pojecia przyczynowosci przyjmuje si¢ w kontekscie
niniejszych rozwazan definicjg przyczynowosci sformutowang przez H. A. Simena (1957):
przyczynowosé jest asymetryczna relacia migdzy pewnymi zmiennymi lub podzbiorami
zmiennych w pewnej strukturze zaleznoscl. ‘Jednokierunkowo$¢ zwiazku przyczynowego,
czyli jego asymetria wyraza jednostronng zaleznos¢ skutku od przyczyny, tzn. jesli C—>D
to D+>C. Ujecie przyczynowe mozna wigc utozsamiaé z uporzadkowaniem zaleznosci
wedtug takiej asymetrycznej relacji. , ,

Interpretacja przyczynowa zaleznosci jest zadaniem trudnym. Istnieje dos¢ szeroko
przyjety poglad, Ze najlepsza metoda sprawdzenia czy mi¢dzy zjawiskami zachodza zwiazki
przyczynowe jest metoda eksperymentalna. Jak stwierdza E. Greenwood (1945, s. 28):
,,Eksperyment jest dowodem hipotezy, ktéra szuka polaczefi migdzy dwoma czynnikami
w zwiazku przyczynowym, przez badanie kontrastowych sytuacji, ktére byly kontrolowane
wzgledem wszystkich czynnikéw, z wyjatkiem jednego, bedacego przedmiotem zaintere-
sowania, ktory jest hipotetyczna przyczyna albo hipotetycznym skutkiem”. Eksperyment
pozwala izolowaé oddzialywanie poszczegélnych czynnik6w na pewne zjawiska. Sterowa-
nie poszczegblnymi czynnikami-przyczynami umozliwia w warunkach eksperymentu Kon-
trolowanego wywolanie wystapienia lub zmiany zjawiska-skutku oraz stwierdzenie nieza-
" leznosci tego skutku od innych niekontrolowanych czynnikow.

W naukach obserwacyjnych o wysokim stopniu kompleksowosci zjawisk, takich jak
geografia, napotyka si¢ znaczne trudnosci przy ustalaniu zwigzkow przyczynowych.
Poszczegblne sytuacje musza byé badane tak jak wystepuja w rzeczywistosci, nie za$ w kon-
trolowanych warunkach. W warunkach rzeczywistych wielka liczba czynnikéw oddzialywa
jednoczegnie i badacz musi uwzglednic nie tylko wplyw kazdego z nich, ale i ich wzajemne
oddziatywanie, ktére nie miatoby miejsca, gdyby kazdy z nich oddziatywat ‘odrebnie.
Bada si¢ system niedostatecznie izolowany i stad zachodzi oddzialywanie duzej liczby
zewnetrznych  czynnikéw. ’
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2. Rekurencyjny model PIZyCZynowy Sprébujmy uchwycié réznicg migdzy modelami wspélzaleznymi i rekurencyjnymi
na prostym przykladzie numerycznym opracowanym przez H. M. Blalocka (1964).

'Modele wigloréwnaniowe, przedstawiajace zaleznosci miedzy wieloma zmiennymi, Sposéréd trzech nastgpujacych ukladéw réwnan réwnowaznych matematycznie
dzwlu'ny na dwie podstawowe klasy: modele o réwnaniach wspolzaleznych i modele reku- =5 :
rencyjne. - : ‘ ; o ~ { = 3y

Model o réwnaniach wspéizaleznych mozna zapisaé w postaci: T x+y=j, ’ :

; TS N v x—y=4, "
X1=a3¥by %, +bysXs+ . by x+ey, {x+§=6, “)
x%=a2+b21x1+b23x3+...+b2kxk+e2, x=5
: | ® g ‘ { y=1, | )
xk=ak+bk1x1+bk2x2+...+bk’k_1x,‘_1+ek, : ; . ’. . - .
Model ten przedstawia sytuacie, w ktérei d : ‘ ‘ ‘ . ukiad (3) ma c.:harak’cer‘ rekurency.l_]ny, ukiad (4)' jest szpolz.alezny, a u%dad (§) wykazuje
bie zmiennych objasnianych vs;]Qr’éw e b op u;z;:za Sig Wza_]e‘zmn'e OfidZIalyYVanle na sie- niezalezno$¢ x i y. Jezeli w ukladzie 3 d‘okon‘a si¢ zmiany pierwszego réwnania (Wprowaj«
wspdlzaleznodci miedzy zmienn m.nagfa? - Iodely, Wystepuje zjawisko wmlostronn‘ych dzajgc stalg réwng 4), wéwczas nastepuje zmiana zaréwm? x,jak iy (x=4, y=2). JeZe}1
26 jesli w pewnym Gomanis m}; dxlo Jasn%any.ml, cz.e.:go ffnatematy(.:znym wy‘razem ]e,st., zmienimy stala w drugim réwngnlu tf:go ukladu (np. na liczbe 8), to wowczas nast?puje
 zmiennej x, (i%7) to W innym 16 cur Il;zy_]mujemy, 12 zmyenna x; ].est ﬁ'kaJQ Wart_osc: zmiana wartoci y (y=3), natomiast nie ma to wptywu na x. Ten ukl..ad ma post'aé rekuren-
jako (mie d; y innymi) fun kZ'a Zm\fvnam_u egl\(:I modelu Auenna. x, moze byc.: PI”ZedSt'flwwn.a cyjna. Natomiast w ukladzie (4) zmiana‘ statej w kazdym .réwnamu povxiodlye zaréwrilo,-
e 12 el g wartogé kaz1:;11.ne,] 3‘ci. .odel o r.own?r}lach wspolzalezpych opiera'si¢ - - zmiang warto$ci x, jak i y. Uklad ten ‘]CST. wspélzalginy i lcl.laralfteryzuje sig symetrla,,
(k—1) zmi ’ 08 zmienne) x, moze miec WPIY}’V na WSZ){Stkle pozostale ~ ktérej poprzedri uktad nie posiadal. Wreszcie zmiana wartosci jednej ze stalych w ukladzie
- .enne sysftemu. Formalme sprowadza si¢ to do'twierdzenia, Ze macierz wspotczyn- (5) nie ma wplywu na druga stala. : ;
leang;?f:yfilegz}l;gvmeﬁi? w.spélzaleZnych W’P(?SZCZGgéll}yCh réwnaniach’jest mac':ie- Rozréznienie miedzy modelami o réwnaniach wspélzaleznych a réwnaniami rekuren-
naniach moc’ielu oznaczzji cznzy J;SE:ZC CIZ;Z'H?CZYC,‘ZC sk}adrgk e; W, p0§zczegolnych Tow- - . cyjnymi jest. bardzo istotne ze wzgledu na i.ch odmienne Wla§noéci matematyczno-statys-
ininych czynnikéw, Ktdre I?ie zzs:a; o 1213 ywapia na zmienng zal.ez'n% x; wszystkich tyczne. Zagadnienie to szczegélowo omawia Z. Pawlowski (1971).

W przeciWieﬁst’wie e ’Y uvx:zg € 1’1110116 ‘jako Zmienne ob_]asmaj.qce. S Parametry modeli o réwnaniach Wspo’1z.a1e2nych nie moga byé sza}cowane Za pomocy
ogtaniczenia na budows téwnat Wf(;‘t”_nal.l WSP; za eZlcli}’Ch 'modele rekurel}cy,]ne nalfladajq " metody najmuiejszych kwadratéow. Nat(?mlast metqda ta jest zasadniczo poprawnfl, gdy’r
SikSw pray simienaget. T modei,' @lzujacl:yc W mo elu i na postaé macmjz'y w§1?olczyn- chodzi o estymacj¢ parametréw modeli rekureincy.Jnych. Parametry k.azdego z réwnan.

| bowasmtia jednokieru‘n Kowt. W Jest rex UTCILCYJHYa ’fo ledZ}i zmlen'ny,n:u istniejg tylko modelu rekurencyjnego mozna szacowac oddZIeln1§, tzon. w oc.lerv'vamu od pozostalyf:h‘

et P A e Sti(ie );magat sig, é%dy‘ mam.erz wspofczynmkow modelu .byla‘ - réwnan modelu. Kazde rdwnanie modglu rekurencyjnego traktuje si¢ przy pewnyg:h 0gol-

wspoltczynnikéw (t;n .elemz:,rit b ? iﬁlelllcty’ Znalf 'uje%ce sn:,nad glonnq prekatng mac'lerzy nych zatoseniach podobnie jak. regreSJQ‘. . .

przckatna byly ‘r(’)wn.e L 'l?'lréi’li; . a Efyck i<j) bafdz Wszystlfle elen.lel’lty pod giéwng I.{éwnania ukladu :.rekure?ncyjnego Fle}]a‘ si¢ interpretowaé w sposéb Przyczynowy W tym
it b bt s Zer-u 1 ( ;s'ﬁ ;y#coaia ter dma.(:lerzy wspolczynnikéw oznacza, ze se'ns1e, Ze zmienne ob]as’niaitjqce spelnlajac‘rolq .przyczyn okr.esflaj.qc-ych (z dokladnos’cu% do

Model rekuréncyjny piz b'J 10y#0, to w’t.e ¥ b;;=0. wielkosci skladnika e;) zmienng zalezng i posiadajg odpowiedniki w pewnych sytuacjach

ybiera zatem postac: \ . empirycznych. ‘

Budowa modelu przyczynowego na podstawie réwnania rekurencyjnego przebiega na-
stepujaco. Badacz wychodzi z pewnej teoretycznej znajomodci zaleznoéci przyczynowej zja-
wisk, wystepujacych w konkretnej sytuacji bedacej przedmiotem badan. Nastepnie opierajac

(2) si¢ na zalozeniu, ze powigzania przyczynowe w danym zbiorze zmjennych mozna trakto-
wac jako réwnoczesne, formutuje si¢ hipoieze wyrazong w postaci ogdlnej modelu reku-
rencyjnego zdeﬁnibwanego odpowiednim ukladem réwnan. .

Przyktadowo w odniesieniu do 5 zmiennych model ten reprezentuje nastepujacy ukltad

(x1=e1,' :

Xy=byi X1 +e,,

1 X3=b31,%,+bss X, +e;,

x‘.‘=b41'23 X1+bazasXaFbas x5 te,,

Xe=by1 23, k-1% theays, k-1X2+... Fhik-1.1,2, k2 %-1 €.

Model ten zawiera faricuch kolejnych zaleznosci miedzy zmiennymi, z ktérych kazda na- réwnan;

stepna jest okreSlona przez ciag poprzednich zmiennych. Zmienna x, jest niezalezna od | , . [ X =

p OZOSt‘aIYCh. Zmi.ennych S){Sten}u. Zmienna x, zalezy od 2miennej ¥,. Zmienna x5 zalezy x:=b2211 ,x1 +e2;

g(eil EI:E;E?:; c’; 1: JICIzI, ‘;t irl?]fnna %, zalezy od wszystkich pozostalych zmiennych x;. W mo- I xg=byy pxi+bss X, Fes, (6)
réwhaniy ym wykluczona jest Wiec taka‘ sytua?Ja, b‘y zmienna x; objasniala wjednym Xa=byy.23%1+byg213%+baz12X3+ €4,
g ¥ & W innym sama byla (miedzy innymi) objasniana przez zmienny x,. : ’ Xs=bs1.234 X1+ Dbs2.134 X2+ bsz124%ates5.
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Kazde rownanie tego. modelu wyraza jednostronng zalezno$é przyczynowo-skutkows.

Z kolei naklada si¢ na podstawie przestanek teoretycznych okreSlone ograniczenia
na wspdtczynniki réwnafi modelu. Jako ograniczenia przyjmuje si¢ zerowanie pewnych
wspolezynnikow. Przyjecie zalozenia, ze pewien parametr b,; w réwnaniu rekurencyjnym
{2) jest réwny zeru jest réwnoznaczne zalozeniu, Ze w i-tym réwnaniu modelu zmienna x;
nie wystgpuje jako zmienna objas’niajqca tzn. Ze zmienna x; nie jest po prostu przyczyna
x;. Ograniczenia zerujace przyjmuja wiec forme dodatkowych rownan, w ktorych nie-
ktére wspdtczynniki regresji czastkowej réwnan modelu rekurencyjnego przyréwnuje sie
do zera. H. M. Blalock rdéwnania te nazywa réwnaniami predykcji.

Wprowadzenie do rozpatrywanego modelu rekurencyjnego 5-zmiennych ograniczef,
ujetych w. nastepujace réwnania predykcji:

by, (=0, @)
b41.23=0a : | k (8)
bs1.234=0, , RO)
bszi52=0 (10)

Jest réwnoznaczne zalozeniu, Ze zmienna x, nie jest przyczyna x;, X, hie jest przyczyng
X,, @ zZmienne x;, x; nie s3 przyczynami xs, i prowadzi do nastgpujacej postaci tego
modelu: .
X2=by %1 te,,
X3=by1 ;%1 +es, ‘ (11)
Xa=bas 13%;+byz 12 X5+ e4,
Xs=bs; 134 X3+ bss 123 %sF 5.

Procedura testowania poprawnosci hipotezy przyczynowej na podstawie modelu re-
kurencyjnego sprowadza si¢ do sprawdzenia, czy spelnione sa okre$lone réwnania pres
dykcji. .

Nalezy doda¢, ze opierajac si¢ na zaleznosci migdzy wspétczynnikami regrésji czastko-
wej i wspdlczynnikami korelacji czastkowej, réwnania predykcji formuluje si¢ réwniez
‘w postaci zalozefi o zerowaniu sie okre§lonych wspélczynnikow- korelacji czgstkowej.

3. Wspélczynnik regresji czastkowej a wspélczymnik korelacji czastkowej

Wspdlczynnik korelacji czastkowej 7;;, jest miarg korelacji miedzy x; i x; przy usta-
lonym x, tzn. gdy eliminuje si¢ wplyw zmienne;j Xy Zalézmy, ze badamy zwiazki migdzy
‘trzema zmiennymi: x;, x,, x;. Wspdtczynnik korelacji dwéch z tych cech, przy wyltacze-
niu oddzialywania cechy trzeciej, nazywamy wspétczynnikiem korelacji czastkowej.
Wspdlezynnik ten zapisujemy jako 7,5 3, 713 5, 7231 - Pierwsze dwie liczby jako subskrypty
‘gléwne oznaczaja zmienne, miedzy ktérymi badamy korelacje, natomiast liczby nastgpne
Jako subskrypty dodatkowe oznaczaja zmienne wywierajace wplyw na korelacje dwéch
pozostalych cech, ktére chcemy w danym przypadku wyeliminowac.

s
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Wspolczynniki korelacji czastkowej mozna wyrazi¢ jako funkeje wspdtczynnikéw
korelacji calkowitej. Wspdlczynnik r,, 5 jest okre$lony rownaniem

7'12 3= E‘i,zi“‘ ‘ (12)
. . \/1 - 7’13 \/1 33 ,
Przyklad zastosowania wspolczynnika korelacji czastkowej podaje G. Olsson (1965),
ktéry w studium z zakresu migracji bada korelacje miedzy odlegloscig migracji (x,), wie-
kiem migranta (x,), poziomem dochodu w miejscu pochodzenia migranta (x,). Uzyskuje
r12,=0,814, jednak po wylgczeniu oddzialywania zmiennej xs, ry, 3=—0,041, co po-
twierdza jego hipoteze wstepna o ujemnej korelacji miedzy odlegloscia migracji a wiekiem
migranta.
Uogdlniajac, wspdtczynnik korelacji czastkowej pierwszego rzedu (tj. z Jednym do-
datkowym subskryptenm) okre$la si¢ wzorem:

e rl] rtk r]k (13)

r; k T——

! Ji- & \/ 1—r5 T
Jezeli x; i x; nie sa skorelowane ze zmienng X, (tj. 7, =0), to wtedy powyzszy wzér redu-
kuje si¢ do postaci: ry;,=r,;. W przypadku gdy x; jest maksymalnie skorelowane z x,

~nie mozna obliczy¢ r;;,, poniewaz r; =1 i mianownik staje si¢ zerem. Wystgpuje wtedy

zagadnienie wspSHliniowoéci zmiennych niezaleznych, wspolczynmkl regresji s wowczas

nieoznaczone. Jezeli 7, =0, to wtedy r;=ryry.
Wspdlczynnik korelacji czastkowej 1zedu p jest wspélczynnikiem'o p dodatkowych

~subskryptach. Wspélczynnik korelacji czastkowej drugiego rzedu przyjmuje postaé:

= Tijx " Tarljx (14)
\/1 _rizl.k \/1 _rjz'l.k -

H. M. Blalock (1960) stwierdza, ze wspolczynniki regresji czastkowej mozna w pew-
aym sensie interpretowaé jako wspélczynniki korelacji czastkowej. Kazdy wsbélczynnik
regresji czastkowe] okre§la wiclko§¢ zmian zmiennej zaleznej, ktéry mozna. objasnié
zmianami jednej ze zmiennych niezaleznych, podczas gdy pozostale zmienne niezalezne
utrzymuje si¢ na stalym poziomie. Wyrazne jest wiec podobienstwo wspolczynnikéw
regresji czastkowej do wspdlczynnikéw korelacji czastkowej. Stad wzory wspotezynnikéw
regresji czastkowej okazuja sie bardzo podobne do wzoréw na wspélczynniki korelacji
czastkowej. '

W przypadku regresji dwoéch zmiennych relacja miedzy wspélczynnikiem regresji-
a wspdlczynnikiem Korelacji przedstawia'si¢ nastgpujaco:

g,
bia=r1p P
2 (15)
(P
by =r—-
. 0y

- Dla zmiennych standaryzowanych relacja ta przybiera postaé

bl =b%1=rs, ~ ‘ (16)

43




poniewaz wariancje zmiennych standaryzowanych 1owne sg jednosci.
w ’przypafik'u regresji wielokrotnej relacja-miedzy wspdlczynnikiem regresji czastkowej

a wspolezynnikiem korelacji czastkowej wedlug G. U. Yule’a i M. G. Kendalla (1958)

wyraza si¢ wzorem: ' -

Oikl,....n

biju, wan =T, n

c 05k, 0

gdzie o, com> Cit, n S8 odchyleniami standardowymi rzedu . Odchylenie standardowe

rzedu p daje si¢ wyrazié za pomoca odchylenia standardowego rzedu (p—1) i korelacji
1zedu (p—1), tj. - ;

; (17)

o : 2 :

_ 0'1.23,...,n—01.23,...,(n—1)(1_rzn.zs,,.,,(n—n)- (18) :
Przyktadowo w réwnaniu '
X1=0123+ b1y 3%+ by3 5%,

wspolczynnik regresji by, ; mozna okresli¢ wzorem:

(19}

¥

¢ s T2 s T2
biys=riss 1'3=r12 , 1 \/1 7'13= F13—=Fy3¥a3. 0y \/1“7'13 Fi2—Ti3723 Oy
. . o . T3 —— e -
2.3 o N1=12, V1=13V1=r% 5, Vi-rZ,  1-13; o,
(20} -

Dla zmiennych standaqzowanych powyzszy -wspotczynnik regresji czgstkowej pierw-
szego rzedu mozna zapisaé wedhug J. O. Kima i F. J. Kohouta (1975) jako "

% T127 73733
1-2.3 1502, (21}
Wspélczynnik ten jest nieokreslony, jezeli r,5 =1, tzn. zachodzi /Wspéﬂini owos6 zmiennych
niezaleznych. .

Ze‘ronanie si¢ wspélczynnika regresji czastkowej pierwszego rzedu, tj. b =0, za-
chodzi Wige wtedy, gdy licznik ulamka jest réwny zeru, a wiec ri '

Jezeli poréwnamy wzory na wspiczynnik regresji czastkowej i
czastkowej, 1j.

7

=rak .
wspdlezynnik korelacji -

7'12_7' T
bi‘z.3=T:§3£, 22y
Fia—Ti373 (23)

i3 e L )

: \/1“7’33 \/1“‘7‘33
to stwierdzimy, ze liczniki ulamkdw sa takie same,
Zaréwno zerowanie sie wspolezynnika korelacji- czastkowej, jak i odpowiadajgcego- -

mu wspétczynnika regresii czastkowej zachodzi wtedy, gdy licznik ulamka jest réwny
zeru, a wiec .

2
]'—rkl

Fi2—F13¥23=0.
I?Ia wspdtezynnikéw wyzszego rzedu bf‘j,k; i r;;q zerowanie zachodzi wtedy, gdy
) ) (ri =Tyt Po—P. F
Tij=TaTj— ) T = T rﬂ):() (25%
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Analogicznie mozna wyprowadzi¢ warunek zerowania dla wspélczynnikéw jeszcze wyz-

szego rzedu. Wynika z tego, ze w procedurze testowania modelu przyczynowego réwna-

nia predykcji moga byé przedstawione w postaci zbioru réwnaf, w ktérych korelacje
czastkowe migdzy zmiennymi, nie polaczonymi bezposrednio w modelu, przyréwnuje sie
do zera. Weryfikacja hipotezy p=0 jest wiec jednoczesnie weryfikacja hipotezy f=0
i vice versa. ' o '

Poniewaz niestandaryzowane wspolczynniki regresji sg funkcjami jednostek pomiaru
danych, w badaniach empirycznych uzasadnione jest formulowanie réwnan predykeji
w kategoriach wspdtczynnikéw korelacji (N. K. Namboodiri, L. F. Carter, H. M.
Blalock, 1975). '

4. Testowanie istotnosci wspélezymmikéw korelacji -
Istotnos¢ statystyczng wspolczynnika Korelacji calkowitej r sprawdz:; sig przy zastoso-

waniu testu F (H. M. Blalock, 1960).  Statystyka ‘F' okre$lona jest wzorem
B 2 -

(N=2), : @6

Fl,N—2=i_r2

gdzie
N=liczba obserwacji w prdbie. ,

" Statystyka ta ma przy zatozeniu prawdziwosci hipotezy Hy: p=0 rozklad Fo 11 (N—2)

stopniach swobody. Z tablicy rozktadu F dla ustalonego z géry poziemu istotnosci «
odczytuje si¢ wartos¢ krytyczna F,. Jezeli z poréwnania obliczonej wartosci F z wartoscia
krytyczna F otrzyma si¢ nierowno$¢ F>F,, to hipoteze H, o braku korelacji miedzy

- zmiennymi mozna odrzuci¢.

Dla sprawdzenia czy kilka wspStczynnikéw korelacji miedzy zmiennymi (otrzymanych
tylko z jednej préby) rézni sie istotnie operuje sie rozkladem ¢. Gdy testuje sie hipoteze
Hy: pyy=p.,» to buduje si¢ statystyke ¢ w nastepujacy sposob: :

T
2 (1 = rxy— Pz +.2rxy Ty rzy)

Z tablicy rozkladu ¢ dla okre$lonego poziomu istotnosei i (N—3) stopni swobody od-
czytuje sie wartosé krytyczng #,. Gdy [t] <1,, to nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy
zerowej o braku réznicy miedzy wspolczynnikami korelacji. ;

Test istotnosci statystycznej wspélczynnika korelacji czastkowej jest oparty na sta-
tystyce F okreSlanej wzorem:

(27)

F o rij.mn..;
1,N—k—1'fr 2
g,

(N=k=1), (28)

gdzie
k+1=liczba zmiennych.

" Mozna zauwazyé, z¢ jesli wartoéci F, N i k sa znane, to przeksztalcenie rownania (26)
lub (28) ze wzgledu na r (korelacja catkowita) albo ry; . (korelacja czastkowa) prowadzi
do okreSlenia warto$ci krytycznej wspdiczynnika przy zalozonym poziomie istotnosci a.
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wama adekwatnoSci modeli przyczynowych

' testowania modeli przyczynowych opartych na 16
: k,,pra'ckowane przez H. M. Blalocka (1962).
Przedstawimy. niektére z nich analiz
v czterech sytuacjach.

wnaniach rekurencyjnycl

~ Sytuacja 1. Model t6wnas rekurenc
~ reprezentuje uklad?):
Xy =ey,
X2=byyx;+e,,
X3=b312%;+by, 4 x, tes,
Relacy . : x4=b41.23x1 +b42.13x2+b43.12 X3+ey.
clacje wyrazone w rownaniach Przedstawia rycina 1a. Strz
czynowego uwarunkowania. A wi

(29}

, Ze wszystkie wspdlczynniki regresji

wszystkie mozliwe polaczenia przyczynowe,
KT Xy Xy x

l>_£1 |

a K ) b

XL_—/ T Xymm——x,
l s
Xz X3 KX,

yCo- 1. del Zalez; SC1 przy ZY 1 WyCh aqzl enn; . . ( )
R co 1 IVIO < l no: TZYC; O w uk} d e 4 Zmi 'yCh. ZIOd}O I{. IVI B]a]ock 1964

Sytuacja 2. Usunieci i :
. : gcie polgczenia migdzy ¥, i ERRTo
it . . % : . 1 1 x3 (ryc. 1b) implikuje. 3 -0 .
odda;?afovxla:nle predykcji przybiera postaé: F13.2=0, co interpretujelfly- jjezii th 531'2~0 |
‘ rdwnan?u I;Iilxli ,';to. \korelac?a miedzy x; i x, réwna sie zeru. Jegli wprowadzini, al\?VZ ‘:my
; iy, pre y"cjl jako zmienng kontrolng dodatkowo x,, to w konsek y y’m
- ezynnik korelacji czastkowej przyjmuje teraz posta¢ 7 T Ronsekwenajl wspot-

r o Msa—=ri,rsy,,
~113.24 \/ 5 — K
; — 2
1 T14.2 \/1—734_2

0, to ry3 54 bedzie zerowad sj :
I ; ) . ¢ tylko wt 3t -
=0, co nie zachodzi w modelu (ryc. 1b). Stad ki)nkh?di?g 1 Jodl albo re2=0albo rsg ;=

sig, Ze dodatkowa zmi

v - oI Zmienna x,,
t);m i)lrazl)eqz)adl;u do zerolwama sig wspolczynnika korelacji czqstkowej‘t
prowadzamy tylko oo wzglqdi Sn ;)rzmnil.lowackltlast@pu_]ch zasade: kontrole zaleznosci prze-
1 < 1enne, ktére sa albo zmi - i i
sunku do jednej fub, o 4 lennymi-poprzednikami w sto-
sieidsy nimi bo zmiennymi-interweniujagymi
o N

) W rozdziatach 2,56
nych standaryzowanych,

ED

Poniewaz 7, , =

u zmiennych badanej relagji al

Tacy s ¢ i :
bracy symbol b,;,,; ... oznacza wspolczynnik regres;i czgstkowej dla zmien-~
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yinych w odniesieniu do Czterech zmiennych

Sytuacja 3. Zalézmy z kolei, Ze usuwamy nastgpne polaczenie miedzy x; 1 x,. ATeraz,

- mamy dwa réwnania predykcji: 7,5 , =01 r14 ,3 =0, ktére powinny byé spetnione (ryc.:1c).

Mozina udowodni¢, ze w réwnaniu dotyczgcym zerowania si¢ wspélczynnika korelacii

. czastkowej miedzy X, 1 x, nie jest konieczne wprowadzenie jako zmiennej kont jo=
wac model systemu zloZonego z 4 zmiennych | & ) MIQAZY Xy 1 X4 1IC | p J ] kentrolnej

zmiennej xs. Analiza wzoru

Fia.27F13.2734.2

F14.23= '
\/1 - '"}1!3.2 \/1 - 7‘%4.2

ukazuje, Ze para réwnan predykcji ry5.,=0 1 r 4, =0 automatycznie implikuje zerowanie

31y

- sle wspdlczynnika ry 4,3 Zauwazniy, Ze tego rodzaju sytuacja zachodzi wéwezas, gdy mamy

dwa rownania predykcji, -zawierajace wspolczynniki korelacji czastkowej ' pierwszego

. S " 1zedu stosujace te sama zmienng kontrolna (w tym przypadku x,). W modelu polaczenie
alki wskazuja kierunek przy-

miedzy x, 1 x, ma zaréwno charakter bezposredni, jak 1 posredni poprzez x;. Numeryczna

.~ warto$¢ r,, bedzie wiec odzwierciedla¢ zaréwno wplyw x;, jak i x;. Nie potrzeba wiec

wprowadza¢ zmiennej kontrolnej x; w badaniu relacji x; i x4. .

Nalezy zaznaczyé, ze powyzsza zasada symplifikacji nie musi by¢ stosowana. Jednak
operowanie ta zasada jest doé¢ wygodne ze wzgledu na mozliwoéé redukcji rzedu wspét-
czynnika.

Sytuacja 4. Z kolei usuwamy polaczenie miedzy x, i x,. W ten sposéb otrzymujemy:
prosty laficuch przyczynowy, w ktérym x, jest przyczyna Xx,, X, — Przyczyng xs, a Xs —
przyczyna x, (rye. 1d). Zgodnié z ogélna zasada okreSlamy trzy réwnania predykcji dla
tego modelu: 7,5 ;=0, r;4.55=0, r,4.13=0. Mozna dowiesé¢, ze zar6wno r,,. 15, jakiryas,
zerujg sig. To pozwala wyprowadzié nastepujacq zasade praktyczng: gdy zmienna x,
dziala bezposrednio tylko na jeden element zbioru pozostalych zmiennych (w tym przy-
padku x5, x;, x4), to mozna pominaé jej wptyw na zerowanie si¢ wspdlczynnikéw kore-
lacji' miedzy pozostalymi zmiennymi. ‘ '

Przeglad pozostalych prostych zasad testowania modeli 4-zmiennych zawarty jest -
w pracy H. M. Blalocka (1962).

Nalezy doda¢, ze mozna sformulowaé jeszcze dalsze zasady, ktdre majg charakter
czysto pragmatyczny zwigzany z innymi typami sytvuacji i innymi systemami zmiennych..

6. Modele empiryczne -

Pierwszg probe zéstosowania medelu analizy przyczynowej Simona-Blalocka w geo-
grafii podjal K. R. Cox (1968). Uwagi krytyczne na marginesie tej. pracy sformutowaf

P. Taylor (1969).

- Wzorcowy przyklad zastosowania modelu analizy przyczynowej Simona-Blalocka
stanowi badanie zaleznodci migdzy ksztaltowaniem sie¢ wskaZnika ruchliwoéci przestrzen-
nej ludnosci a innymi czynnikami spoleczno-ekonomicznymi, przeprowadzone przez E.
G. Moore’a (1969). Dane dotyczyly 193 jednostek spisowych miasta Brisbane (Austra-
lia) w 1961 roku. ’ ~
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Zmienna wyrazona jako zmienna zalezna w modelu jest wskaznik ruchliwosci prze-t
strzennej ludnosci (1), ktéry okresla si¢ jako odsetek ludnosci zmieniajgcej miejsce za-

mieszkania.

Formulowania: modelu przyczynowego dokonuje sig- w dwdéch etapach przez: 1) iden-
tyfikacje zmiennych niezaleznych, 2) okreflenie przyczynowych asymetrycznych zalez-:

nosci miedzy zmiennymi.

Zmienne niezalezne okresla si¢ na. podstawie do$wiadczenn badawczych P. H. Ros-:

siego (1955), ktéry prowadzit studia nad mobilnoécia ludnosci Filadelfii. Bierze si¢ pod
uwage nastepujace czynniki—przyczyny migracji wewnatrzmiejskich: 1) strukture wieku,
2) sytuacije rodzinna, 3) samodzielnosé mieszkania, 4) sytuacje wlasnoscipwa mieszkania,
:5) ludnoéé miejscowa. Czynniki te identyfikuje si¢ z 5 wskazZnikami zawartymi w tabeli 1.
Macierz wspélczynnikéw korelacji tych wskaznikéw przedstawia tabela 2.

TABELA 1
Wskazniki spoteczne i mieszkaniowe dla: miasta Brisbane -
) 1
Symbol | Nazwa wskaznika
Xy Wskaznik zréznicowania wieku ludnosei, tj.. (ludnos$é 0« 14 lat) — (ludnosé powyzej
65 lat) w-stosunku do ogéhu ladnosci '
X2 Odsetek kobiet staniv wolnego, tj. panny powyzej 15 lat, w stosunku do ogélu kobiet
X3 Udzial- domkéw jednorodzinnych w. ogélnej liczbie mieszkan :
X4 Odsetek mieszkan wlasno§ciowych
X5 Odsetek ludnoscei urodzonej w Australii

Zrédto: E. G.. Moore (1969).

TABELA 2

Macierz korelacji
¥y X1 X3 X3 Xa X5 Xg
¥ 1,00 0,53 0,53 0,72 ~0,21 0,67 -0,70
X1 1,00 ~0,74 0,79 —0,23 0,49 0,82
X3 1,00 ~0,65 —-0,13 -0,33 ~0,66
xs 1,00 0,08 0,74 0,86
x4 1,00 0,21 0,04
xs 1,00 0,70
Xs 1,00

Zrédio: B, G, Moore (1969).

Z kolei okresla si¢ hipotetyczne zaleznosci przyczynowe w ukladzie zmiénnych X1,

Xy, X3, X4, X5. Takie postgpowanie prowadzi do wyodrebnienia 7 podstawowych ukladéw |

“powigzan (tab: 3). Postuluje si¢, ze bezposéredni wplyw na ksztaltowanie sie wskaznika
-ruchliwodci przestrzennej ludnosci () wywierajg nastgpujace zmienne: wskaznik domkéw
_jednorodzinnych (x3), odsetek ludnosci urodzonej w Australii (xs), odsetek ‘mieszkan
wlasnosciowych. (x,), odsetek samotnych kobiet (x).

Analiza relacji bezposrednich i posrednich prowadzi do sformutowania modelu przy-
-czynowego ruchliwosei ludnosci w obszarze intramiejskim, przedstawionego na rycinie 2.
Model ten testuje si¢ na podstawie réwnan predykeji okreslonych przy 'zaloz'eniu, Ze
“wspélczynniki korelacji czastkowej 'migdzy zmiennymi, dla ktérych nie postulowano

‘polaczen, powinny by¢ réwne zeru. Estymowane wartoéci wspélczynnikéw korelacji ¢
poréwnuje si¢ z warto$ciami obserwowanych korelacji (patrz tab. 4). Wielkosci 16znic |

‘tych wartoéci traktuje sie jako miernik adekwatnodci modelu.
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TABELA 3
Uklady powigzan

Interpretacja relacji

Relacja | ‘ .

ox Ujemna zaleznosé migdzy wskaznikiem domkéw jednorodzinnych (xs) a odsetkiem kobiet samotny;h

T () (osoby samotne zajmuja z reguly mieszkania w domach wielomieszkaniowych)

) Ujemna zaleznos¢ miedzy liczba mtodych oséb pozostajacych na utrzymaniu (x;) a odsetkiem kobiet

x 2 >

’ dorostych stanu wolnego (¥z)

: ox. Zaleznoéé dodatnia miedzy odsetkiem ludnosci urodzonej w Australii (xs) a odsetkiem ludzi miodych

g (x4) (migranci, szczegolnie z krajoéw niebrytyjskich, to przede wszystkim osoby dorosie stanu wolnego)

%xs—»xl—»xz Zalesnogé posrednia

X Zaleznoéé miedzy odsetkiem domkéw jednorodzinnych (x3) a odsetkiem ludnodei urod.zt_)nej w Aus‘tralii

o (x5), tj. ludnosci o wigkszym udzialé ludzi miodych i wyzszych dochodach niz mniejszosei etniczne
, ti.

LR X X Zaleznoéé posrednia

X, PDodatnia  zaleznosé. miedzy odsetkiem samodzielnych jednostek mieszkaniowych (x3) 2} ods:atkiem

T mieszkan wlasnosciowych (xa) (domki jednorodzinne sa najczedciej wlasnoscia 0s6b_w-nich. mieszkas

; jacych)

TABELA 4

Estymowane i obserwowane wartoéci wspolczynnikow korelacji ‘dla

modelu I
Wartosé estymowana Wartoéé: obserwowana | Roéznica

/ rys.a - =" 0,06 rgs= 0,21 0:(1)2

ra2a.s3=—0,05 Crae=—0,13" 8,43

rias = 0,36 ria= 0,79 0,09

ras.13 = —0,42 ras=—0,33 0,33

ria3s = 0,10 ria=—0,23 0,00

ri7.25 ==0,53 riz=—0,53 K

Zrédio: E. G. Moore (1969).

Poniewaz obserwowane korelacje nie sa zgodne we wszystkich przypfldkach z predyk-
cjami okreslonymi przez model musi on podlega¢ pewnym mO('iyﬁkaCjOr;[l.. ,
Do modelu wprowadza si¢ dodatkowa zmienng xg W postaci odlegtosci od centrum

miasta (wyrazona czasem dojazdu publicznymi s'rodkami transportu) sugerujac, ze do-

X

V4

AYS

b

Ryc. 2. Model I.Zrédlo: E. G.Moore (1969)
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stepnos¢ ma nie tylko bezpoéredni hamujacy wplyw na ruchliwos$é ludnosci, ale jest czyn=
nikiem determinujacym  ksztaltowanie si¢ innych zmiennych spoleezno-ekonomicznych
ujetych w modelu. Usuwa si¢ réwniez hipotetyczne polaczenie miedzy zmienna x5 i x,.
Formuluje si¢ w ten sposéb model I, ktéry przedstawia rycina 3.

Ryc. 3. Model TI. Zrédio: E. G. Moore (1969)

Z kolei dokonuje si¢ testowania tego zmodyﬁkowanegb modelu. " Wyniki-testowania
zawiera tabela 5. Przewidywane korelacje 16Znia si¢ od obserwowanych o warto$¢ mniejsza
V] ;

niz 0,10, co $wiadczy o wysokiej adekwatnosci modelu II.

-

TABELA 5

Estymowane i obserwowane wartosci wspolczynnikow korelacji - dla

modelu IT
Warto$é estymowana | ‘Wartosé obserwowana Roéznica
rse.3 = 0,63 rse= 0,70 0,07
r26.1 . = —0,61 r26 = ~ 0,66 0,05
raaas =—0,17 rza=—0,13 0,04
rs6.135= 0,00 res= 0,04 0,04
r25.13 =—0,42 r2s=—0,33 0,09
Ti3. 56 = —'0,39 ryg= —0,31 0,08
r34.156=~0,02 rsq= . 0,08 0,10
F17.245= — 0,52 ri7=-—0,53 0,01

Zrédlo: B. -G, Moore (1969).

S. H. Putman (1971) przedstawia zastosowanie modelu analizy przyczynowej Simona-

_ -Blalocka do przewidywania zmian w zatrudnieniu, zachodzacych pod wplywem zmian |
warunkéw transportowych, w ujeciu regionalnym. Wprowadza si¢ 3 zmienne: ¥ — zmiana |
“w zatrudnieniu 'w danym sektorze gospodarki, X' — zmiana w potencjale rynkowym dla |

polproduktéw, Z — zmiana w potencjale rynkowym dla produktéw koncowych.
Zmienne - defininje si¢ w nastepujacy sposob:
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Yi o=Ei g~ Eig -1 (32)
6= Di 4,07 Dig-15 (33}
Z;,4=Gi4,:—Gig,6-1> (34)

gdzie ;
Di,g,t= Zni,j,g,‘t;“gth,h,ta (35)
J
Gi,ge= 2. i, 5,0, [11,4]> , (36)
J

. [Ei, 4, t/Ci, A t]

ni, fr @, t 2 (37)
Bt ; [E; ,.:/Cy. 1.c]

przy czym
E; , . = zatrudnienie w sektorze g W podregionie i, w czasie 1;
L ilos¢ jednostek nakltadu (input) z sektora g potrzebna do wytworzenia Jjednej ”
Jednostki produktu (output) w sektorze k;
I;, = globalny dochdd mieszkanicéw podregionu J w czasie ¢;
Ci, ;¢ = opdr transportu (koszt) migdzy podregionem i oraz podregionem J W czasie ¢.

Mozna wigc zauwazyé, 7e zmiana oporu transportu powoduje zaréwno zmiane D, .,

It

g h

\

jak i Gy, |

Punktem wyjécia dla budowy modelu jest ogblne zalozenie, ze miedzy zmiennymi
X, Y, Z zachodzg asymetryczne relacje. W tej sytuacji stwierdza sie, ze istnieje 27 mozli-
wych powigzaf przyczynowych miedzy tymi zmiennymi (ryc. 4). Poniewaz jednak w ba-
daniu przyjmuje si¢ a priori, ze zmienna Y jest zmienng zalezna, to liczbe alternatywnych

1 2 3 4 5 )
X—s 7 Xe—72Z X — 2 X - 7 X 7 X —» 7
NS A4 7 N N/ NS
Y Y Y Y Y Y
7 8 9 10 ik 12
X &— 7 X —Z e Z X Z X — 7 X e 7
/ NS / AN NS N W
£ Y Y Y Y Y Y
13 14 15 16 17 18
X e 7 Xo—> 7 X z X7 Xoee 7 X<—==7
e N N S NS N/ /
Y Y Y Y Y Y
19 20 21 22 23 24
X ——= Z X z X Z X Z X Z X p
AN NS v / hN
Y Y Y Y Y Y
25 26 27
X 7 X—7Z X «— 7
N\
Py Y Y

- Ryc. 4. Modele zaleznosci przyczynowych w: ukladzie 3 zmiennych., Zrédto: S. H. Putman (1971)

struktur przyczynowych redukuje sie w ten sposéb z 27 do 12. Rozpatruje sig struktury
nr 3, 4, 5, 11, 12, 13, 14, 21, 22, 25, 26, 27 (ryc. 5). Postulhjqc, Ze zmienne X i Z sg poje-
dynczo lub gcznie przyczynami zmiennej zaleznej ¥, w dalszym postepowaniu odrzuca
si¢ jeszcze struktury nr 21, 27, 26, 14; 13, 4, 3. Tak wiec przedmiotem analizy pozostajg
ostatecznie tylko struktury nr 25, 22, 5, 12, 11.

]
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truktura. nr21 Hipotezy Struktufo  nr 13 Hipotezy
. = - R ) - N
X Z Ty o™ T2y° 0.0 X e 7 - 0.0
Y ) Y ) Fay.x R Tzy
Strukturg ne 27 Struktura nr 5
A7 1= T4y 0.0 NIV |rxz:tof ',
Y e 1> 0.0 v Tyt > 0.0
X H‘Zyi >00 -
Strukiura-nr 26 Siruktura nr
X > L rxy: rzy: OO X e 7 rzy.x: rJO
e s g Pay = Paxtxy
Y fe 1> 00 ; v RN
' !
Strukivra nr. 25 ]r>y~ < Ir l
X\ z FXZ:FZYZO.O Struktura nr-3
- s
Yoo Iry,l > 0.0 X =217 ay.2= 0.0
Yo . e Txy= Oxz2Tzy
Strukiura nr 22 ’ Y | [< ] |
May.x e
Ty,=T,= 0.0
X /z . Xz Xy Struktura nr 12
3
Y 'irzyI =00 X e 7 Irzy.xi >0.0
L NS
Struktura nr 14 3 y Cyy Ty T
zyF tzxitxy
X — Z Fyx= 0.0 L
N ) B Struktura nr 11 ’
Yo Txy.2 R Mxy X —7Z [ry. ol > 00
S SN S
Y ) Fxy? Txz Czy

Ryc. 5. Modele zaleznosci przyczynowych w ukladzie 3 zmieanych przy zaloZeniu, ze zmienna Y jest
zmienna zalezng. Zrodioi S. H. Putman (1971)

Formuluje si¢ hipoteze, ze korelacje zachodzace miqdzy zmiennymi Y i X oraz miedzy
zmiennymi Y i Z nie sg zaleznodciami pozornymi. W procedurze testowania oblicza sie
wspolczynniki korelacji czastkowej 1 calkowitej zamieszezone w tabeli 6.

TABELA 6
Wartosci wspolczynnikow korelacji
Sektor Ty Fxg LT Txy.z Tiyx Txalay Texley stme:ury
1:'— Rolictwo 0,416 - 0,533 0,944 -=0,312 0,939 0,503 0,246 12,11
2= Goérnictwo 0,971 0,981 0,955 0,523 0,053 0,937 0,953 4,11
3 ‘= Budownictwo 0,911 0,613 0,859 0,950 0,922 0,527 0,558 12,11
4 '~ Przemyst 0,976 0,165 -0,016 0,992 =~ 0,824 —0,003 0,161 12,11
5:.=Transport - . 0,994 0,885 0,916 0,982 0,713 0,811 0,880 12,11
6. Uzyteczno§é publiczna 0,989 0,848 0,767 0,996 -0,914 0,650 0,839 12,11
7~ - Handel hurtowy. 0,991 0,953 0,908 0,990 -0,898 0,865 | 0,944 12,11
8" = Handel detaliczny 0,987 0;405 0,471 0;987 0,485 0,191 0,399 12,11
9 = Finanse 0,999 0,978 0,973 0,985 —0,431 0,952 0,977 11
10, — Uslugi 0,921 0,903 0,996 0,563 0,982 0,899 0,832 12,11
11— ‘Administracja- pafistwo- . :
wa 0,434 0,687 0,811 ~0,290 0,783 0,557 0,298 12,11

Zrédto::S. H.-Putman (1971)
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Wstepna analiza wartoéci tych wspdlczynnikow pozwala twierdzié, ze nie ma podstaw
do odrzucenia hipotetycznych struktur nr 111 12 dla poszczegdlnych sektoréw gospodarki.
Tylko w przypadku sektora 2 (gdrnictwo) wyjatkowo mozliwa jest, oprécz akceptacii
struktury nr 11, réwniez akceptacja struktury nr 4, oznaczajacej sytuacje pozorne_] przy-
czynowosci miedzy X i Y. ‘

Przeprowadza si¢ testowanie istotnosci wspélczynnikéw: korelacji przy zastosowaniu
statystyki F (tab. 7). Dla badanej préby wartosci F>6,8 dla «=0,01'i F>3,9 dla 0=0,05
implikuja wartosci istotne. Jak wynika z tabeli 7, z pewnymi wyjatkami, korelacje catko-
wite i czastkowe sa wysoce istotne. Wyjatki stanowia wspolczynmkx I,y dla sektora 2
ir, dla sektora 4.

TABELA -7
Warto$§é statystyki F
: Statystyka F.
Sektor >
Txy Frz I Tey ‘ Txy.z I Tiyix

1 26,6 50,4 1039,6 13,6 934,5
2 2094,9 3247,2 1316,5 68,5 0,4
3 619,7 76,5 3575 1176,0 : 718,8
4 2550,9 3,55 0,03 8159,3 267,0
5 10488,1 458.9 662,1 3321,6 130,3
6 5671,6 325,1 181,5 14317,7 641,6
7 6960,4 1256,6 596,5 6254,9 525,3
8 4789,6 24,9 36,2 4836,9 38,7
9 63400,3 2791,5 2257,0 3998,7 28,8
10 709,9 561,0- 15779,7 58,5 3380,3
11 29,5 113,5: 244,0 11,5 ", 200,2

Zrédio: S, H. Patman (1971).

W rezultacie takiego postgpowania, zdaniem S. H. Putmana, uzasadnione jest twier-
dzenie, Ze zmiany w cechach transportu regionalnego powoduja zmiany w zatrudnieniu,
rozpatrywane w ukladzie sektorowym dla poszezegdlnych podregionéw.

Koficzac powyzszg analize nalezy stwierdzié, ze przedstawiona metoda Simona-Bla-
locka moze byé¢ zaréwno stosowana do wyboru miedzy alternatywnymi modelami przy-
Jjetymi a priori, jak i do interpretowania badanych zaleznosci jako zwigzkéw przyczyno-

. wych przez konstruowanie sukcesywnych modeli, ktére spelniaja warunki metodologii

Simona-Blalocka.
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