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S ynopsis. Analiza wspolzalezno$ci cen produktow rolnych przeprowadzona zostata
za pomoca modelu analizy kointegracyjnej i modelu VAR (Vector Auto Regression). Test
przyczynowosci Grangera pozwolit okresli¢c wystepowanie powiazan pomi¢dzy cenami
poszczegolnych produktow. Funkcje odpowiedzi na impuls (/RF) wyznaczone dzigki
wynikom estymacji modelu VAR daty mozliwo$¢ opisu dynamiki wzajemnych dostoso-
wan cen oraz jej zréznicowania w poszczegdlnych okresach.

WSTEP

Zmienno$¢ cen produktéw rolnych jest od dawna przedmiotem intensywnych badan.
Badania te skoncentrowane sa na kilku problemach. Jednym z wazniejszych zagadnien jest
badanie ich wewnetrznej dynamiki na bazie szeregéw czasowych, wykrywanie i opis typo-
wych charakterystyk szeregow czasowych cen produktow rolnych (por. dla przyktadu [Ge-
dek 2006, Gedek, Idzik 2002, Hamulczuk 2006, Stariko, Idzik 2001]). Innym obszarem badaw-
czym jest analiza powiazan pomiedzy poszczegolnymi rynkami poszczegolnych produktow
(por. dla przykladu [Conforti 2004, Gedek 2009, Hamulczuk 2007]).

Znacznie rzadziej przedmiotem badan byly powiazania cen poszczegolnych produktow, a
jesli takie badania byly prowadzone, to z wykorzystaniem szeregéw czasowych cen o niskiej
czestotliwosci (por. dla przyktadu [Rembeza, Seremak-Bulge 2009]). Celem opracowania jest
proba opisu powiazan pomigdzy zmianami cen wybranych produktow rolnych na jednym wy-
branym rynku z wykorzystaniem danych o stosunkowo wysokiej czgstotliwosci. Dla petnej
realizacji tak sformutowanego celu pracy zweryfikowana zostanie nastepujaca hipoteza: charak-
terystyka powiazan pomigdzy cenami poszczegdlnych produktow jest zmienna w czasie.

MATERIALY LICZBOWE I METODYKA BADAN

Analiza wspélzaleznosci pomigdzy cenami produktow rolnych przeprowadzona zostata w
oparciu o tygodniowe notowania cen prosiat (w zt/pare), pszenicy (w zt/dt) na targowisku w
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Rykach oraz zywca wieprzowego (zt/kg) z punktow skupu z okolic Ryk, zebrane przez Woje-
wddzki Osrodek Doradztwa Rolniczego w Lublinie. Szeregi czasowe cen poszczegdlnych pro-
duktéw obejmowaty okres 01.01.1995—31.12.2009 i liczyly po 781 obserwacji. Pojedyncze braki
danych (wynikajace stad, ze w czwartek, w dniu targu w Rykach przypadato swieto) uzupetione
zostaly metoda $rednich z sasiednich okreséw. W sumie obserwacje pochodzity z 15 pelnych
lat. Przebieg tych szeregdéw czasowych przedstawiony zostat na rysunku 1.

Analiza przebiegu sze-
regdéw czasowych cen pro-
duktéw rolnych przedsta-
wionych narys. 1. wskazu-
je nardéznice ich zachowa-
nia w poczatkowym i kon-
cowym okresie. W zwiazku
z tym wydzielone zostaty
dwa okresy: I — obejmuja-
cy lata 1995-2000 (309 spo-
strzezen dla kazdego z ana-
lizowanych produktéw)
oraz Il — obejmujacy lata
2004-2009 (309 spostrzezen
dla kazdego z analizowa-
nych produktow). Okresy
te roznicuje tez fakt, ze w
wydzielonym I okresie Pol-
ska byla poza strukturami
Unii Europejskiej, zas w11
okresie byta juz jej petno-
prawnym czlonkiem, co
mogtlo by¢ przyczyna takie-
go zréznicowania.

W analizowanych sze-
regach wystepowata wy-
razna sezonowos¢. War-
tos¢ wskaznikow sezono-
wosci w poszczegdlnych
miesiacach, wyrazonych w
procentach wartosci sred-
niej poszczegolnych szere-
gow cen, przedstawiona
zostala na rysunku 2'.
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Rysunek 1. Przebieg szeregow czasowych cen badanych produktow

Zrédto: opracowanie wlasne.

Analiza przebiegu sezonowosci przedstawiona na rysunku 2. wskazuje, ze sezonowo$¢
ma znaczacy udziat w zmiennosci cen badanych produktéw. Sezonowos¢ cen prosiat i zywca
wieprzowego jest bardzo podobna, mniejsza jest tylko w przypadku cen prosiat amplituda
wahan sezonowych. Przebieg sezonowosci cen pszenicy jest natomiast zupelnie odmienny,

' Przy wyznaczaniu wskaznikow sezonowosci przyjety zostat model addytywny (por. [Dittmann 2004,

5. 85-91]).
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nie pozostajacy w zadnej korelacji z sezonowoscia cen zywca wieprzowego i pszenicy. Te
wlasciwosci badanych szeregow czasowych cen moglyby zaklécaé obraz ich wspotzalezno-
$ci, stad w dalszych badaniach wykorzystane zostang szeregi czasowe 0czyszczone z sezo-
nowosci.

Badanie wspoélzaleznosci w przypadku danych pochodzacych z szeregéw czasowych
wymaga w pierwszej kolejnosci zbadania ich stacjonarnosci’. W przypadku bowiem szere-
g6w niestacjonarnych, inaczej zintegrowanych, konieczne jest zastosowanie metodyki
pozwalajacej uniknaé pojawienia si¢ tak zwanej regresji pozornej (spurious regression).
Stopien zintegrowania badanych szeregow czasowych cen produktéw rolnych zbadany
zostat za pomoca rozszerzonego testu Dickey’a-Fullera® (4DF). Wyniki tego testu przedsta-
wione zostaty w tabeli 1., zarowno dla okresu 1995-2000, jak i dla okresu 2004-2009.
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Rysunek 2. Przebieg sezonowosci cen badanych produktéw wyrazony w procentach
wartosci Sredniej w poszczeg6lnych miesiacach
Zrédto: opracowanie wlasne.

W tescie ADF hipoteza zerowa zaktada, iz szereg jest niestacjonarny. Stad jesli prawdo-
podobienstwo btedu I rodzaju (p) jest wigksze od 0,05, hipotezy zerowej nie mozna odrzu-
ci¢, co daje podstawe do stwierdzenia, ze szereg czasowy jest niestacjonarny. Tak wiec
mozna stwierdzié, ze wszystkie badane szeregi czasowe byly niestacjonarne w obydwu
wydzielonych okresach. Sg one niestacjonarne rdwniez przy zalozeniu wystgpowania tren-
du, a wiec nie mozna stwierdzi¢, ze analizowane wielkos$ci sa stacjonarne wokot trendu
liniowego. Szeregi czasowe pierwszych réznic tych szeregéw cen sa z kolei stacjonarne, co
daje podstawe do stwierdzenia, ze sa to szeregi zintegrowane stopnia pierwszego w oby-
dwu wydzielonych okresach.

Do wykrywania i opisu zaleznosci dlugookresowych stuzy tak zwana analiza kointegra-
cyjna (por. [Charemza, Deadman 1997, ss. 162, Kusidel 2000, ss. 455]). Szeregi czasowe dwu
zmiennych (x, y) sa skointegrowane wtedy, gdy sa one niestacjonarne, zintegrowane w
stopniu d, a ich liniowa kombinacja— 8 x, + B, y, — jest zintegrowana rzedu d - b (d = b= 0).
Wektor [3, /3] jest nazywany wektorem kointegracyjnym. Najczg$ciej szeregi czasowe obser-
wacji na zmiennych sa zintegrowane stopnia pierwszego, a ich liniowa kombinacja jest sta-
cjonarna. Wektor kointegracyjny opisuje dlugookresowy zwiazek pomigdzy zmiennymi.

2 Scislej chodzi tu o stacjonarnos¢ szeregu statystycznego o szerszym sensie, czyli majacego taka

wlasciwos¢, ze warto$¢ srednia i wariancja tego szeregu sa stale (niezalezne od czasu), natomiast
kowariancja pomig¢dzy wartosciami poszczegolnych obserwacji jest zalezna tylko od wielkosci prze-
sunigcia czasowego pomiedzy nimi (por. [Talaga, Zielinski 1986, s. 15-17]).

Wigcej na temat testu 4DF mozna znalez¢ w pracach Wojciecha Charemzy i Dereka Deadmana
[1997, rozdz. 5.3.], Magdaleny Osinskiej [2006, rozdz. 2.7.] oraz Gangadharrao Soundalyarao Mad-
dali [2006, rozdz. 14.4.].
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Tabela 1. Wyniki testu ADF dla oczyszczonych z sezonowosci szeregdw czasowych badanych cen w okresie
1996-2000 oraz w okresie 2005-2009

Okres Szereg czasowy Poziomy zmiennych Pierwsze rozmice
cen bez trendu z trendem
statystyka p statystyka p statystyka p
testu testu testu
pszenicy -2,0949 0,2469 -2,0563 0,5697 -9,1348 0,0000
1995-2000 zywca -0,9980 0,7562 -1,6185 0,7860 -9.,4465 0,0000
prosiat -2,1296 0,2330 -2,1906 0,4943  -10,3600 0,0000
pszenicy -1,5654 0,5003 -1,6065 0,7908  -16,7011 0,0000
2005-2009  zywca -2,4235 0,1352 -2,4053 0,3767  -13,9964 0,0000
prosiat -1,8059 0,3781 -1,8401 0,6852  -16,6350 0,0000

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Do badania kointegracji w przypadku dwu zmiennych najczesciej stosowany jest test
Engle’a-Grangera (por. dla przyktadu [Osifiska 2006, s. 187]). W tescie tym po stwierdzeniu
niestacjonarnosci zmiennych, bada si¢ stacjonarnosc¢ reszt modelu (np. za pomoca rozsze-
rzonego testu Dickey’a-Fullera):

vi= Bt Bx e M
gdzie: x, y, — zmienne, ktorych skointegrowanie jest badane, 3,, 3, — parametry strukturalne
réwnania kointegracyjnego, & — reszty réwnania kointegracyjnego. Zmienne x, i y, sa sko-
integrowane, jesli szereg czasowy reszt jest stacjonarny. Uzupehienie modelu (1) o zmienng
czasowa pozwala na uchwycenie wystepowania trendu liniowego w resztach.

Procedura Engle’a-Grangera nie moze by¢ jednak stosowana, gdy liczba zmiennych
jest wigksza od dwu. Wymaga ona bowiem okres$lenia, ktéra zmienna jest zmienna obja-
$niana, a ktdra objasniajaca, co jest niemozliwe w przypadku wielu wektoréw kointegracyj-
nych. Ponadto, jesli estymacja rownania (1) jest obarczona blgdem, to jest on przenoszony do
etapu badania stacjonarnosci reszt*. W takim przypadku konieczne jest zastosowanie proce-
dury Johansena, ktora nie ma wymienionych tu wad procedury Engle’a-Grangera®. Idea tej
procedury polega na przeksztatceniu modelu VAR dla poziomdw zmiennych o postaci:

X, =Ad, + z Ax,  +e, ()

i=1
gdzie:x =[x, ... X ]'—wektor obserwacji na biezacych wartosciach pierwszych réznic zmien-
nychobjasnianych,d, =[d, d d,  d,, d ]"—wektoregzogenicznych sktadnikow row-

nan, ktérego sktfadowymi sa odpowiednio: stata rownania oraz biezace i op6znione wartosci
zmiennych egzogenicznych, A | — macierz parametrow przy zmiennych wektora d, A, — ma-
cierz parametréw przy opéznionych zmiennych wektorax, e, = [e ... e_|"—wektory reszt
réwnan modelu, r — rzad op6znienia, do postaci VECM (Vector Error Correction Model)°:

AX, =¥ d, +TIx,_, + Y TLAX, , +&, 3)

i=1

4

Wigcej na ten temat pisze Kusidet [2000, ss. 47].

> Szczego6towy opis procedury Johansena mozna znalez¢ w pracach [Kusidet 2000, ss. 48, Majsterka
1998].
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gdzie:
Y, — macierz parametréw przy zmiennych wektorad,
n=>A -1;e —reszty modelu.

j=1

W procedurze Johansena do badania kointegracji wykorzystywany jest rzad macierzy
IT, ktdry jest rowny liczbie niezaleznych wektoréw kointegracyjnych (por. [Kusidet 2000, s.
58-59, Majsterek 1998, s. 123-1241]). Wykorzystuje si¢ tu fakt, ze liczba niezerowych pier-
wiastkow charakterystycznych macierzy jest rowna jej rzedowi. Statystykami testu sa dwie
charakterystyki estymatora macierzy IT:

k
ﬂ“lmce (R) =-N Z ln(l - ﬂ’z) N A

A ‘max (R)=-NIn(1-4,,,),
gdzie:

A, — oszacowane warto$ci wlasne,

N—liczba obserwacji.

Statystyka /,  stuzy do testowania hipotezy zerowej, iz liczba wektoréw kointegracyj-
nych jest mniejsza lub rowna R, wobec hipotezy alternatywnej mowiacej, ze liczba wektorow
kointegracyjnych jest wigksza od R. Druga statystyka/ i/ _stuzy do testowania hipotezy
zerowej, ze liczba wektordw kointegracyjnych jest rowna R, wobec hipotezy alternatywne;j, ze
jestich R+1. W obydwu przypadkach obszar krytyczny jest potozony prawostronnie.

Test Johansena jest testem iteracyjnym. Wartosci wlasne estymatora macierzy //szerego-
wane s3 malejaco. W pierwszym kroku hipoteza zerowa zaklada, ze R = 0. Jesli jest ona odrzuco-
na, wowczas w kolejnym zaktada sig, ze R = 1 itd., az do momentu gdy hipoteza zerowa nie bedzie
mogta by¢ odrzucona, badZ R = k— 1, co okresla rzad macierzy i liczbe wektoréw kointegracyj-
nych. Gdy nie jest mozliwe odrzucenie hipotezy, ze rzad macierzy //wynosi zero, wowczas model
(3) jestmodelem VAR dla przyrostow zmiennych, w ktérym nie wystepuje zaleznos¢ dtugookre-
sowa. Jesli rzad macierzy /7jest wiekszy od 0 i mniejszy od &, wskazuje na liczbe wektorow
kointegacyjnych, zas gdy macierz /7jest petnego rzedu, wowczas szeregi zmiennych sg stacjo-
narne i model (3) jest modelem VAR dla poziomdw zmiennych. W analizie przeprowadzonej w
opracowaniu do badania dtugookresowych zwiazkéw badanego systemu cen wykorzystany
zostal test Johansena. Wyniki tego testu zamieszczone zostaly w tabeli 2.

Tabela 2. Wyniki testu Johansena badajacego rzad skointegrowania oczyszczonego z sezonowosci systemu cen
w okresie 1996-2000 oraz w okresie 2005-2009

Okres Rzad Wartosé Aorce p - p
macierzy wlasna
0 0,075820 41,876 0,0010 24,206 0,0157
1996-2000 1 0,044266 17,670 0,0215 13,900 0,0552
2 0,012205 3,7699 0,0522 3,7699 0,0522
0 0,086744 50,729 0,0004 28,492 0,0108
2005-2009 1 0,053117 22,237 0,0124 17,138 0,0476
2 0,016107 5,0987 0,0239 5,0987 0,0239

7Zrédlo: obliczenia wlasne.

6 Sposob otrzymywania modelu VECM opisuje Kusidet [2000, s. 48-50], procedur¢ estymacji parame-
trow tego modelu mozna znalezé w pracy Majsterka [1998].
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Wyniki testu Johansena zamieszczone w tabeli 2. wskazuja, ze macierz IT jest petnego
rzedu, a wigc do opisu zaleznosci pomiedzy badanymi szeregami czasowymi cen moze by¢
wykorzystany model VAR dany zaleznos$cia (2). Wektor x modelu wykorzystanego w bada-
niach zawieral wartosci pozioméw cen badanych produktéw, wektor d zawieral wyraz wolny
i zmienna czasowa, zas rzad opdznienia byt rowny 47.

Zalezno$ci przyczynowe pomigdzy zmiennymi objasniajacymi i zmienng badz zmienny-
mi objasnianymi badane sa za pomoca testu przyczynowosci Grangera, z wykorzystaniem
wynikow estymacji modelu (2). Test przyczynowos$ci Grangera bada wystepowanie tzw.
przyczynowosci w sensie Grangera®. Idea tego testu polega na sprawdzeniu, czy wprowa-
dzenie danej zmiennej do modelu wraz ze wszystkimi opdznieniami, zmniejszy istotnie wa-
riancj¢ resztowa. Najczesciej wykorzystywanym wariantem testu Grangera jest wariant Walda
(por. [Osinska 2006, s. 212]), ktorego statystyka jest wyrazenie:

_NIS* ) =S
r= SZ(gt) 5 (4)

gdzie: N — liczebnos¢ proby, $7(77) — wariancja resztowa modelu, w ktérym nie wystepuje
zmienna, Ktorej przyczynowo$¢ jest badana, S$*(€) — wariancja resztowa modelu, w ktérym
wystepuje zmienna, ktorej przyczynowosc jest badana. Statystyka 7 jest asymptotycznie zbiez-
na do rozkladu ;{j , gdzie g jest rzgdem opdznienia zmiennej, ktdrej przyczynowos¢ jest badana.

Istnienie powiazan pomiedzy sktadnikami losowymi modelu VAR, czego wyrazem jest
niezerowa kowariancja jednoczesna pomigdzy sktadnikami losowymi poszczegdlnych row-
nan sktadajacych si¢ na model, pozwala na tworzenie modeli strukturalnych [Kusidet 2000,
s. 35]. Przy uzyciu tego modelu mozliwe jest skonstruowanie funkcji odpowiedzi na impuls
(IRF — Impulse Response Function), ktdra okresla zachowanie j-tej zmiennej w odpowiedzi
na zaburzenia w resztach k-tej zmiennej. Najczestszym sposobem prezentacji /RF jest wy-
kres pokazujacy zmiang¢ w czasie reakcji zmiennej objasnianej na zaburzenia w wysokosci
jednego odchylenia standardowego reszt zmiennej objasniajace;j.

W opisie wspolzaleznosci cen badanych szeregéw czasowych cen wykorzystane zostaly
zaréwno analiza przyczynowosci, jak i funkcje /RF. Analiza przyczynowos$ci pozwolita wykry¢
pomiedzy cenami ktorych produktow wystepuje wspotzaleznosc, zas funkcje /IRF pozwolity na
opis przebiegu tej zaleznosci. Poprawno$¢ modeli zostanie sprawdzona za pomoca testu port-
mantear’. Estymacja parametréw modeli VAR opisujacych zachowanie si¢ cen badanych pro-
duktow w obydwu wydzielonych okresach dokonana zostata przy uzyciu programu GRETL,
réwniez z wykorzystaniem tego programu wyznaczone zostaty warto$ci funkcji /RF.

Ten rzad opoznienia zostat w przypadku modeli dla obydwu okreséw wskazany przez kryterium AIC.
Pozostate kryteria, HOC i BIC, wskazywaly na mniejszy rzad opdznienia, jednakze zwigkszenie rzedu
opoznienia do wielkosci wskazanej przez kryterium AIC tylko bardzo nieznacznie pogarszato ich
wartosci. Wigcej na temat kryteriow informacyjnych [Osinska 2006, s. 54].

Zmienna x jest przyczyna y w sensie Grangera, jesli biezace wartosci y sa lepiej objasniane przy uzyciu
opdznionych i biezacych wartosci x niz bez ich wykorzystania. Wigcej na ten temat por. [Charemza,
Deadman 1997, rozdz. 6.3., Osinska 2006, s. 212].

Test portmanteau (portmonetki) stuzy do badania poprawno$ci modelu. Weryfikuje on ogolna hipo-
tez¢ o wystepowaniu autokorelacji reszt dowolnego rzedu w systemie V4AR. Brak mozliwo$ci odrzuce-
nia tej hipotezy, gdy warto$¢ prawdopodobienstwa biedu I rodzaju jest wigksza od przyjetego poziomu
istotnosci (najczesciej 0,05), wskazuje na poprawna budowe modelu.
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WYNIKI BADAN

W tabeli 3. zamieszczone zostaly podstawowe charakterystyki modeli VAR estymowanych
dla obydwu badanych okreséw. Dane tam zawarte wskazuja, ze reszty zadnego z rownan nie
wykazuja autokorelacji. Wspolczynnik autokorelacji reszt kazdego z réwnan jest bardzo niski, a
warto$¢ bledu I rodzaju testu portmanteau jest wysoka. Spetniony zostat wigc podstawowy
warunek estymacji modeli opartych na danych pochodzacych z szeregéw czasowych. Zwraca
uwage wysoka warto$¢ wspdtczynnika determinacji obydwu zmiennych, co jest sytuacja ty-
powa dla tego typu modeli. Dosy¢ wyraznie rozna od zera warto$¢ wspotczynnika korelacji
wzajemnej dla reszt rownan wskazuje na istnienie powiazan pomigdzy poszczegdlnymi réwna-
niami i daje mozliwo$¢ wyznaczenia funkcji /RF. Nie sa to jednak wartosci zbyt wysokie, co
pozwala sadzi¢, ze wzajemne oddziatywanie cen analizowanych produktéw nie jest zbyt silne.

Wyniki testu przyczynowosci Grangera przeprowadzone dla badanego systemu cen w
obydwu wydzielonych okresach zamieszczone zostaty w tabeli 4. W tescie przyczynowosci
Grangera hipoteza zerowa méwi, ze zmienna bedaca przyczyna nie wptywa na zmienng
objasniana. Hipoteza ta jest odrzucana wtedy, gdy prawdopodobienstwo btedu I rodzaju
(p) jest mniejsze od przyjmowanego zazwyczaj jako graniczne 0,05 lub 0,1. Przypadki, w
ktérych hipoteza o braku wplywu ceny danego produktu na ceng innego produktu moze
by¢ odrzucona, zaznaczone zostaty w tabeli 4 pogrubieniem. Przypadki, w ktérym hipoteza
o braku oddzialywania moze by¢ odrzucona na poziomie nizszym (p wigeksze od 0,5 i mniej-
sze od 0,1), zaznaczone zostaly pogrubieniem i kursywa.W obydwu wydzielonych okre-
sach, jak wskazuja na to wyniki testu Grangera zawarte w tabeli 4. wystgpowato wzajemne
oddziatywanie cen zywca i prosiat, wyrazniejsze w przypadku oddziatywania cen zywca na
ceny prosiat niz odwrotnie'*. Cena zywca wieprzowego byta przyczyna w sensie Grangera

Tabela 3. Podstawowe charakterystyki rownan opisujacych ksztattowanie si¢ cen badanych produktow okresie
1996-2000 oraz w okresie 2005-2009

Okres Parametr opisowy Roéwnanie opisujace ksztattowanie si¢ ceny
Ppszenicy Zywcea prosiat
Wspolezynnik determinacji (R*) 0,895 0,973 0,824
Wspolezynnik autokorelacji reszt -0,002 -0,008 -0,008
1996-2000 Wartos¢ bledu I rodzaju testu portmanteau 0,157
Wspolezynnik korelacji wzajemnej dla Zywea 0,066 0,039
reszt rtownania ceny prosiat 0,105
Wspdlezynnik determinacji (R*) 0,958 0,927 0,955
Wspolezynnik autokorelacji reszt -0,004 0,000 -0,006
2005-2009 Wartos¢ bledu I rodzaju testu portmanteau 0,260
zywea 0,055 -0,047

Wspdlezynnik korelacji wzajemnej dla
reszt rownania ceny prosiat 0,227

Zrédlo: obliczenia wiasne.

10 Statystyka testu przyczynowos$ci Grangera w wariancie Walda, jak wynika z zaleznos$ci (4), jest

znormalizowang warto$cia zmiennosci resztowej, dodatkowo wyjasnionej przez wprowadzenie do
modelu zmiennej, ktora jest traktowana jako przyczyna. Moze wigc by¢ potraktowana jako miara
sity oddzialywania tej zmienne;j.
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Tabela 4. Wyniki testu przyczynowosci Grangera dla poszczegdlnych okresow

Okres Przyczyna: Zmienna objasniana — cena
Zmienna . . it
objasniajaca pszenicy zywcea prosiat
— cena T )4 T P T )4
Pszenicy 12,0906 0,0167 2.2141 0,6965
1996-2000 Zywea 8,4103 0,0777 17,3776 0,0016
Prosiat 8.4216 0,0773 38,8804 0,0642
Pszenicy 3,6820 0,4507 4,5094 0,3414
2005-2009 Zywca 6,9123 0,1406 16,0770 0,0029
Prosigt 8,5075 0,0747 19,0756 0,0080

Zrédlo: obliczenia whasne.
dla ceny prosiat i cena prosiat byta przyczyna w sensie Grangera dla ceny zywca wieprzo-
wego. Mozna tez stwierdzi¢ w obydwu wyréznionych okresach oddzialywanie cen prosiat
na ceny pszenicy. Bylo to jednak, jak wskazuja dane zawarte w tabeli 4., oddziatywanie
bardzo stabe. Wydaje sie, ze raczej mozna to oddziatywanie przypisa¢ swego rodzaju ,,po-
$rednictwu” cen prosiat w oddzialywaniu cen zywca wieprzowego na poziom cen pszenicy.

Wyraznie widoczne jest zroznicowanie oddziatywania cen w poszczegdlnych okre-
sach. W pierwszym mozna wyr6zni¢ wzajemne oddziatywanie cen pszenicy i zywca wie-
przowego (wyraznie silniejsze w przypadku oddzialywania cen zywca na ceny pszenicy),
zardwno cena pszenicy jest przyczyna w sensie Grangera dla cen zywca wieprzowego, jak
i odwrotnie. W II okresie (lata 2005-2009) takie oddziatywanie nie wystapito. Test Grangera
wykazal, ze cena pszenicy nie byla przyczyna dla ceny zywca wieprzowego, jak réwniez, ze
cena zywca wieprzowego nie byta przyczyna dla ceny pszenicy (tab. 4.)'".

Wigcej informacji o zréznicowaniu reakcji badanych cen produktéw moze wskazaé
funkcja odpowiedzi na impuls (/RF). Przebieg funkcji IRF przedstawiony zostat jedynie dla
tych przypadkéw, dla ktérych istnienie wspdtzaleznosci potwierdzone zostalo przez test
przyczynowosci Grangera zar6wno w okresie I jak i I1.

Narysunku 3. przedstawiony zostat przebieg funkcji reakcji na impuls cen prosiat i cen zywca
wieprzowego w I okresie (lata 1995-2000) i I1 (lata 2005-2009). Na wykresach tych, na osi rzednych
odlozona zostata wielko$¢ zmiany ceny danego produktu wyrazona w ztotych na odpowiednia
jednostke, a na osi odcietych — czas w tygodniach uptywajacy od momentu wystapienia impulsu
w wysokosci jednego odchylenia standardowego reszt zmiennej objasniane;.

W przypadku obydwu cen silniejsza jest reakcja na impuls z wlasnej strony, przy czym
roznica ta jest o wiele wyrazniejsza w przypadku cen zywca wieprzowego. Maksymalna
warto$¢ funkcji IRF jest w przypadku reakcji na impuls z wlasnej strony ponaddwukrotnie
wyzsza w | okresie i ponadpieciokrotnie wyzsza w II okresie niz wartos¢ funkcji /RF opisu-
jacareakcje na impuls ze strony cen prosiat. W przypadku ceny prosiat roznice te, aczkol-
wiek wyrazne, nie sa az tak duze. Cecha charakterystyczna przebiegu wszystkich funkcji
IRF przedstawionych na rysunku 3. jest wolne wygasanie impulséw, zardwno z wiasnej
strony, jak i ze strony innych cen. R6znice w przedstawionym na rysunku 3. przebiegu funkcji

' W badaniach przeprowadzonych w IERIGZ, opartych na danych o najnizszej czestotliwosci (miesigcz-
nych), obejmujacych okres 1990-2008, przy zastosowaniu podobnej metodologii stwierdzone zostato
oddziatywanie ceny pszenicy na ceng zywca wieprzowego i na odwrot. Przebieg tej zaleznosci byt podobny
do tego w niniejszych badaniach w I okresie (por. [Rembeza, Seremak-Bulge 2009, rozdziat 5.2.4]).
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Rysunek 3. Reakcja na impuls cen prosiat i zywca wieprzowego
Zrédto: opracowanie wlasne.
IRF pomigdzy poszczegdlnymi okresami sa bardzo wyrazne. W przypadku ceny prosiat reakcja
na impuls zaréwno z wlasnej strony, jak i ze strony cen prosiat jest w 11 okresie (lata 2005-2009)
wyraznie silniejsza i wygasata znacznie wolniej. Dodatkowo reakcja cen prosiat na impuls ze
strony cen zywca wieprzowego w I okresie osiagata swoje maksimum p6zniej (w 27. tygodniu)
nizw [ okresie (w 10. tygodniu).

Nieco inaczej przedstawia sie sytuacja w przypadku reakcji cen zywca wieprzowego.
Reakcja na impuls z wlasnej strony przebiegta podobnie jak w przypadku reakcji cen prosiat
na taki impuls. Rowniez wygasata wyktadniczo i wyraZznie wolniej w II okresie. Wygasanie
to bylo jednak wyraznie wolniejsze (niezaleznie od okresu) niz w przypadku reakcji cen
prosiat na impuls z wlasnej strony.

Wyrazniejsza jest roznica pomiedzy wydzielonymi okresami w przebiegu funkcji IRF w przy-
padku opisujacym reakcje cen zywca wieprzowego na impuls pochodzacy ze strony cen prosiat.
W II okresie reakcja ceny zywca wieprzowego na impuls pochodzacy ze strony cen prosiat jest
okresie pierwszym (w 9. i 10. tygodniu). W drugim okresie reakcja ceny zywca wieprzowego na
impuls pochodzacy ze strony cen prosiat wygasa tez znacznie szybciej i z wahaniami.

Na rysunku 4. zamieszczony zostat przebieg funkcji /RF (okreslonej podobnie jak w
przypadku tej przedstawionej na rysunku 3.) opisujacej reakcje cen pszenicy na impuls z
wlasnej strony i ze strony cen prosiat. Podobnie jak w przypadku opisanym powyzej,
rowniez i tu reakcja cen pszenicy na impuls z wlasnej strony jest silniejsza niz reakcja na
impuls ze strony innych cen.

Podstawowe roznice, jakie zachodza pomiedzy przebiegiem funkcji /RF opisujacej re-
akcje cen pszenicy w I i II okresie, sa podobne do tych, jakie wystepowaly w przypadku
reakcji cen zywca wieprzowego i cen prosiat. W II okresie, obejmujacym lata 2005-2009,
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Rysunek 4. Reakcja cen pszenicy na impuls cen z wlasnej strony i ze strony cen prosiat
Zrodto: opracowanie wlasne.
reakcja cen pszenicy na impuls zarowno z wlasnej strony, jak i ze strony cen prosiat byta
wyraznie silniejsza niz w I okresie. Ponadto w II okresie impulsy zaréwno ze strony cen

prosiat, jak i z wlasnej strony wygasaty szybciej.

PODSUMOWANIE I WNIOSKI

Przeprowadzona analiza wykazata, ze pomigdzy badanymi cenami produktéw rolnych
zachodzily dosy¢ skomplikowane zalezno$ci. Zastosowana metodologia pozwolita te zalez-
nosci zidentyfikowac i skwantyfikowaé. Wyniki badan pozwolily stwierdzié, ze wzajemne
oddzialywanie cen, aczkolwiek wyrazne, bylo jednak dosy¢ stabe w porownaniu z we-
wnetrzng dynamika zmian cen kazdego produktu.

Hipoteza o zamiennej w czasie charakterystyce wzajemnych oddziatywan cen zostata w
petni potwierdzona. Okazalo si¢, ze réznice we wzajemnym oddziatywaniu cen pomigdzy
wydzielonymi okresami sa bardzo wyrazne. Dotyczyly one nie tylko charakterystyki zalez-
nos$ci pomigdzy cenami, ale réwniez samego faktu wystepowania oddziatywania. W szcze-
gbInosci w przeprowadzonych badaniach okazato sie, ze w I okresie cena pszenicy oddzia-
lywata na cen¢ zywca wieprzowego, a w 11 okresie juz nie. Wskazuje to na koniecznos¢
prowadzenia tego typu badan w sposéb ciagly, gdyz charakterystyki wspotzaleznosci cen
sa zmienne.

Badania przeprowadzone zostaly na stosunkowo ograniczonym zestawie produktow.
Dlauzyskania pelnego obrazu oddziatywan pomiedzy cenami produktéw rolnych koniecz-
ne wydaje si¢ poszerzenie tego zestawu. Badania takie nalezatoby rowniez przeprowadzi¢
na innych rynkach niz tylko ten brany pod uwage w niniejszym opracowaniu.
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Stanistaw Gedek
THE ANALYSIS OF AGRICULTURAL PRICES INTERDEPENDENCE
Summary

The cointegration analysis and the V4R model were used in the analysis of agricultural prices
interdependence. The Granger causality test was used to identify price linkages. Impulse response func-
tion (/RF), the result of VAR model estimation, was used to describe the price adjustment dynamics. The
analysis was based on the weekly price notation of pork, piglets and wheat in the years 1995-2009. It was
found that there was rather weak price interdependence of analysed prices. The dynamic of that interde-
pendence was different in the years 1995-2000 and 2005-2009.
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