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S y n o p s i s. Analiza wspó³zale¿no�ci cen produktów rolnych przeprowadzona zosta³a
za pomoc¹ modelu analizy kointegracyjnej i modelu VAR (Vector Auto Regression). Test
przyczynowo�ci Grangera pozwoli³ okre�liæ wystêpowanie powi¹zañ pomiêdzy cenami
poszczególnych produktów. Funkcje odpowiedzi na impuls (IRF) wyznaczone dziêki
wynikom estymacji modelu VAR da³y mo¿liwo�æ opisu dynamiki wzajemnych dostoso-
wañ cen oraz jej zró¿nicowania w poszczególnych okresach.

WSTÊP

Zmienno�æ cen produktów rolnych jest od dawna przedmiotem intensywnych badañ.
Badania te skoncentrowane s¹ na kilku problemach. Jednym z wa¿niejszych zagadnieñ jest
badanie ich wewnêtrznej dynamiki na bazie szeregów czasowych, wykrywanie i opis typo-
wych charakterystyk szeregów czasowych cen produktów rolnych (por. dla przyk³adu [Gê-
dek 2006, Gêdek, Idzik 2002, Hamulczuk 2006, Stañko, Idzik 2001]). Innym obszarem badaw-
czym jest analiza powi¹zañ pomiêdzy poszczególnymi rynkami poszczególnych produktów
(por. dla przyk³adu [Conforti 2004, Gêdek 2009, Hamulczuk 2007]).

Znacznie rzadziej przedmiotem badañ by³y powi¹zania cen poszczególnych produktów, a
je�li takie badania by³y prowadzone, to z wykorzystaniem szeregów czasowych cen o niskiej
czêstotliwo�ci (por. dla przyk³adu [Rembeza, Seremak-Bulge 2009]). Celem opracowania jest
próba opisu powi¹zañ pomiêdzy zmianami cen wybranych produktów rolnych na jednym wy-
branym rynku z wykorzystaniem danych o stosunkowo wysokiej czêstotliwo�ci. Dla pe³nej
realizacji tak sformu³owanego celu pracy zweryfikowana zostanie nastêpuj¹ca hipoteza: charak-
terystyka powi¹zañ pomiêdzy cenami poszczególnych produktów jest zmienna w czasie.

MATERIA£Y LICZBOWE I METODYKA BADAÑ

Analiza wspó³zale¿no�ci pomiêdzy cenami produktów rolnych przeprowadzona zosta³a w
oparciu o tygodniowe notowania cen prosi¹t (w z³/parê), pszenicy (w z³/dt) na targowisku w
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Rykach oraz ¿ywca wieprzowego (z³/kg) z punktów skupu z okolic Ryk, zebrane przez Woje-
wódzki O�rodek Doradztwa Rolniczego w Lublinie. Szeregi czasowe cen poszczególnych pro-
duktów obejmowa³y okres 01.01.1995 � 31.12.2009 i liczy³y po 781 obserwacji. Pojedyncze braki
danych (wynikaj¹ce st¹d, ¿e w czwartek, w dniu targu w Rykach przypada³o �wiêto) uzupe³nione
zosta³y metod¹ �rednich z s¹siednich okresów. W sumie obserwacje pochodzi³y z 15 pe³nych
lat. Przebieg tych szeregów czasowych przedstawiony zosta³ na rysunku 1.

Analiza przebiegu sze-
regów czasowych cen pro-
duktów rolnych przedsta-
wionych na rys. 1. wskazu-
je na ró¿nice ich zachowa-
nia w pocz¹tkowym i koñ-
cowym okresie. W zwi¹zku
z tym wydzielone zosta³y
dwa okresy: I � obejmuj¹-
cy lata 1995-2000 (309 spo-
strze¿eñ dla ka¿dego z ana-
lizowanych produktów)
oraz II � obejmuj¹cy lata
2004-2009 (309 spostrze¿eñ
dla ka¿dego z analizowa-
nych produktów). Okresy
te ró¿nicuje te¿ fakt, ¿e w
wydzielonym I okresie Pol-
ska by³a poza strukturami
Unii Europejskiej, za� w II
okresie by³a ju¿ jej pe³no-
prawnym cz³onkiem, co
mog³o byæ przyczyn¹ takie-
go zró¿nicowania.

W analizowanych sze-
regach wystêpowa³a wy-
ra�na sezonowo�æ. War-
to�æ wska�ników sezono-
wo�ci w poszczególnych
miesi¹cach, wyra¿onych w
procentach warto�ci �red-
niej poszczególnych szere-
gów cen, przedstawiona
zosta³a na rysunku 21.

Analiza przebiegu sezonowo�ci przedstawiona na rysunku 2. wskazuje, ¿e sezonowo�æ
ma znacz¹cy udzia³ w zmienno�ci cen badanych produktów. Sezonowo�æ cen prosi¹t i ¿ywca
wieprzowego jest bardzo podobna, mniejsza jest tylko w przypadku cen prosi¹t amplituda
wahañ sezonowych. Przebieg sezonowo�ci cen pszenicy jest natomiast zupe³nie odmienny,

Rysunek 1. Przebieg szeregów czasowych cen badanych produktów
�ród³o: opracowanie w³asne.
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1 Przy wyznaczaniu wska�ników sezonowo�ci przyjêty zosta³ model addytywny (por. [Dittmann 2004,
s. 85-91]).
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nie pozostaj¹cy w ¿adnej korelacji z sezonowo�ci¹ cen ¿ywca wieprzowego i pszenicy. Te
w³a�ciwo�ci badanych szeregów czasowych cen mog³yby zak³ócaæ obraz ich wspó³zale¿no-
�ci, st¹d w dalszych badaniach wykorzystane zostan¹ szeregi czasowe oczyszczone z sezo-
nowo�ci.

Badanie wspó³zale¿no�ci w przypadku danych pochodz¹cych z szeregów czasowych
wymaga w pierwszej kolejno�ci zbadania ich stacjonarno�ci2. W przypadku bowiem szere-
gów niestacjonarnych, inaczej zintegrowanych, konieczne jest zastosowanie metodyki
pozwalaj¹cej unikn¹æ pojawienia siê tak zwanej regresji pozornej (spurious regression).
Stopieñ zintegrowania badanych szeregów czasowych cen produktów rolnych zbadany
zosta³ za pomoc¹ rozszerzonego testu Dickey�a-Fullera3 (ADF). Wyniki tego testu przedsta-
wione zosta³y w tabeli 1., zarówno dla okresu 1995-2000, jak i dla okresu 2004-2009.
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Rysunek 2. Przebieg sezonowo�ci cen badanych produktów wyra¿ony w procentach
warto�ci �redniej w poszczególnych miesi¹cach

�ród³o: opracowanie w³asne.

W te�cie ADF hipoteza zerowa zak³ada, i¿ szereg jest niestacjonarny. St¹d je�li prawdo-
podobieñstwo b³êdu I rodzaju (p) jest wiêksze od 0,05, hipotezy zerowej nie mo¿na odrzu-
ciæ, co daje podstawê do stwierdzenia, ¿e szereg czasowy jest niestacjonarny. Tak wiêc
mo¿na stwierdziæ, ¿e wszystkie badane szeregi czasowe by³y niestacjonarne w obydwu
wydzielonych okresach. S¹ one niestacjonarne równie¿ przy za³o¿eniu wystêpowania tren-
du, a wiêc nie mo¿na stwierdziæ, ¿e analizowane wielko�ci s¹ stacjonarne wokó³ trendu
liniowego. Szeregi czasowe pierwszych ró¿nic tych szeregów cen s¹ z kolei stacjonarne, co
daje podstawê do stwierdzenia, ¿e s¹ to szeregi zintegrowane stopnia pierwszego w oby-
dwu wydzielonych okresach.

Do wykrywania i opisu zale¿no�ci d³ugookresowych s³u¿y tak zwana analiza kointegra-
cyjna (por. [Charemza, Deadman 1997, ss. 162, Kuside³ 2000, ss. 455]). Szeregi czasowe dwu
zmiennych (xt, yt) s¹ skointegrowane wtedy, gdy s¹ one niestacjonarne, zintegrowane w
stopniu d, a ich liniowa kombinacja � b1 xt + b2 yt � jest zintegrowana rzêdu d - b (d ³ b ³ 0).
Wektor [b1  b2] jest nazywany wektorem kointegracyjnym. Najczê�ciej szeregi czasowe obser-
wacji na zmiennych s¹ zintegrowane stopnia pierwszego, a ich liniowa kombinacja jest sta-
cjonarna. Wektor kointegracyjny opisuje d³ugookresowy zwi¹zek pomiêdzy zmiennymi.

2 �ci�lej chodzi tu o stacjonarno�æ szeregu statystycznego o szerszym sensie, czyli maj¹cego tak¹
w³a�ciwo�æ, ¿e warto�æ �rednia i wariancja tego szeregu s¹ sta³e (niezale¿ne od czasu), natomiast
kowariancja pomiêdzy warto�ciami poszczególnych obserwacji jest zale¿na tylko od wielko�ci prze-
suniêcia czasowego pomiêdzy nimi (por. [Talaga, Zieliñski 1986, s. 15-17]).

3 Wiêcej na temat testu ADF mo¿na znale�æ w pracach Wojciecha Charemzy i Dereka Deadmana
[1997, rozdz. 5.3.], Magdaleny Osiñskiej [2006, rozdz. 2.7.] oraz Gangadharrao Soundalyarao Mad-
dali [2006, rozdz. 14.4.].
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Do badania kointegracji w przypadku dwu zmiennych najczê�ciej stosowany jest test
Engle�a-Grangera (por. dla przyk³adu [Osiñska 2006, s. 187]). W te�cie tym po stwierdzeniu
niestacjonarno�ci zmiennych, bada siê stacjonarno�æ reszt modelu (np. za pomoc¹ rozsze-
rzonego testu Dickey�a-Fullera):

yt = b0 + b1 xt +et ,  (1)
gdzie: xt, yt � zmienne, których skointegrowanie jest badane, b0 , b2 � parametry strukturalne
równania kointegracyjnego, et � reszty równania kointegracyjnego. Zmienne xt i yt s¹ sko-
integrowane, je�li szereg czasowy reszt jest stacjonarny. Uzupe³nienie modelu (1) o zmienn¹
czasow¹ pozwala na uchwycenie wystêpowania trendu liniowego w resztach.

Procedura Engle�a-Grangera nie mo¿e byæ jednak stosowana, gdy liczba zmiennych
jest wiêksza od dwu. Wymaga ona bowiem okre�lenia, która zmienna jest zmienn¹ obja-
�nian¹, a która obja�niaj¹c¹, co jest niemo¿liwe w przypadku wielu wektorów kointegracyj-
nych. Ponadto, je�li estymacja równania (1) jest obarczona b³êdem, to jest on przenoszony do
etapu badania stacjonarno�ci reszt4. W takim przypadku konieczne jest zastosowanie proce-
dury Johansena, która nie ma wymienionych tu wad procedury Engle�a-Grangera5. Idea tej
procedury polega na przekszta³ceniu modelu VAR dla poziomów zmiennych o postaci:
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gdzie: xt = [xt1  ...   xtk]
T � wektor obserwacji na bie¿¹cych warto�ciach pierwszych ró¿nic zmien-

nych obja�nianych, dt = [d0   dt   d1 t-1,  d1 t-r  dl t-r]
T � wektor egzogenicznych sk³adników rów-

nañ, którego sk³adowymi s¹ odpowiednio: sta³a równania oraz bie¿¹ce i opó�nione warto�ci
zmiennych egzogenicznych, A0 � macierz parametrów przy zmiennych wektora dt, Ai � ma-
cierz parametrów przy opó�nionych zmiennych wektora xt, et = [e1t  ...  ekt]

T � wektory reszt
równañ modelu, r � rz¹d opó�nienia, do postaci VECM (Vector Error Correction Model)6:
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4 Wiêcej na ten temat pisze Kuside³ [2000, ss. 47].
5 Szczegó³owy opis procedury Johansena mo¿na znale�æ w pracach [Kuside³ 2000, ss. 48, Majsterka

1998].
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gdzie:
Y0 � macierz parametrów przy zmiennych wektora dt,
�

¦
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,$ ; et � reszty modelu.

W procedurze Johansena do badania kointegracji wykorzystywany jest rz¹d macierzy
P, który jest równy liczbie niezale¿nych wektorów kointegracyjnych (por. [Kuside³ 2000, s.
58-59, Majsterek 1998, s. 123-124]). Wykorzystuje siê tu fakt, ¿e liczba niezerowych pier-
wiastków charakterystycznych macierzy jest równa jej rzêdowi. Statystykami testu s¹ dwie
charakterystyki estymatora macierzy P:
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gdzie:
li  � oszacowane warto�ci w³asne,
N � liczba obserwacji.

Statystyka ltrace s³u¿y do testowania hipotezy zerowej, i¿ liczba wektorów kointegracyj-
nych jest mniejsza lub równa R, wobec hipotezy alternatywnej mówi¹cej, ¿e liczba wektorów
kointegracyjnych jest wiêksza od R. Druga statystyka ltrace i lmax s³u¿y do testowania hipotezy
zerowej, ¿e liczba wektorów kointegracyjnych jest równa R, wobec hipotezy alternatywnej, ¿e
jest ich R+1. W obydwu przypadkach obszar krytyczny jest po³o¿ony prawostronnie.

Test Johansena jest testem iteracyjnym. Warto�ci w³asne estymatora macierzy P szerego-
wane s¹ malej¹co. W pierwszym kroku hipoteza zerowa zak³ada, ¿e R = 0. Je�li jest ona odrzuco-
na, wówczas w kolejnym zak³ada siê, ¿e R = 1 itd., a¿ do momentu gdy hipoteza zerowa nie bêdzie
mog³a byæ odrzucona, b¹d� R = k � 1, co okre�la rz¹d macierzy i liczbê wektorów kointegracyj-
nych. Gdy nie jest mo¿liwe odrzucenie hipotezy, ¿e rz¹d macierzy P wynosi zero, wówczas model
(3) jest modelem VAR dla przyrostów zmiennych, w którym nie wystêpuje zale¿no�æ d³ugookre-
sowa. Je�li rz¹d macierzy P jest wiêkszy od 0 i mniejszy od k, wskazuje na liczbê wektorów
kointegacyjnych, za� gdy macierz P jest pe³nego rzêdu, wówczas szeregi zmiennych s¹ stacjo-
narne i model (3) jest modelem VAR dla poziomów zmiennych. W analizie przeprowadzonej w
opracowaniu do badania d³ugookresowych zwi¹zków badanego systemu cen wykorzystany
zosta³ test Johansena. Wyniki tego testu zamieszczone zosta³y w tabeli 2.

6 Sposób otrzymywania modelu VECM opisuje Kuside³ [2000, s. 48-50], procedurê estymacji parame-
trów tego modelu mo¿na znale�æ w pracy Majsterka [1998].
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Wyniki testu Johansena zamieszczone w tabeli 2. wskazuj¹, ¿e macierz P jest pe³nego
rzêdu, a wiêc do opisu zale¿no�ci pomiêdzy badanymi szeregami czasowymi cen mo¿e byæ
wykorzystany model VAR dany zale¿no�ci¹ (2). Wektor x modelu wykorzystanego w bada-
niach zawiera³ warto�ci poziomów cen badanych produktów, wektor d zawiera³ wyraz wolny
i zmienn¹ czasow¹, za� rz¹d opó�nienia by³ równy 47.

Zale¿no�ci przyczynowe pomiêdzy zmiennymi obja�niaj¹cymi i zmienn¹ b¹d� zmienny-
mi obja�nianymi badane s¹ za pomoc¹ testu przyczynowo�ci Grangera, z wykorzystaniem
wyników estymacji modelu (2). Test przyczynowo�ci Grangera bada wystêpowanie tzw.
przyczynowo�ci w sensie Grangera8. Idea tego testu polega na sprawdzeniu, czy wprowa-
dzenie danej zmiennej do modelu wraz ze wszystkimi opó�nieniami, zmniejszy istotnie wa-
riancjê resztow¹. Najczê�ciej wykorzystywanym wariantem testu Grangera jest wariant Walda
(por. [Osiñska 2006, s. 212]), którego statystyk¹ jest wyra¿enie:
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gdzie: N � liczebno�æ próby, S2(ht) � wariancja resztowa modelu, w którym nie wystêpuje
zmienna, której przyczynowo�æ jest badana, S2(et) � wariancja resztowa modelu, w którym
wystêpuje zmienna, której przyczynowo�æ jest badana. Statystyka T jest asymptotycznie zbie¿-
na do rozk³adu � �

T
F , gdzie q jest rzêdem opó�nienia zmiennej, której przyczynowo�æ jest badana.

Istnienie powi¹zañ pomiêdzy sk³adnikami losowymi modelu VAR, czego wyrazem jest
niezerowa kowariancja jednoczesna pomiêdzy sk³adnikami losowymi poszczególnych rów-
nañ sk³adaj¹cych siê na model, pozwala na tworzenie modeli strukturalnych [Kuside³ 2000,
s. 35]. Przy u¿yciu tego modelu mo¿liwe jest skonstruowanie funkcji odpowiedzi na impuls
(IRF � Impulse Response Function), która okre�la zachowanie j-tej zmiennej w odpowiedzi
na zaburzenia w resztach k-tej zmiennej. Najczêstszym sposobem prezentacji IRF jest wy-
kres pokazuj¹cy zmianê w czasie reakcji zmiennej obja�nianej na zaburzenia w wysoko�ci
jednego odchylenia standardowego reszt zmiennej obja�niaj¹cej.

W opisie wspó³zale¿no�ci cen badanych szeregów czasowych cen wykorzystane zosta³y
zarówno analiza przyczynowo�ci, jak i funkcje IRF. Analiza przyczynowo�ci pozwoli³a wykryæ
pomiêdzy cenami których produktów wystêpuje wspó³zale¿no�æ, za� funkcje IRF pozwoli³y na
opis przebiegu tej zale¿no�ci. Poprawno�æ modeli zostanie sprawdzona za pomoc¹ testu port-
manteau9. Estymacja parametrów modeli VAR opisuj¹cych zachowanie siê cen badanych pro-
duktów w obydwu wydzielonych okresach dokonana zosta³a przy u¿yciu programu GRETL,
równie¿ z wykorzystaniem tego programu wyznaczone zosta³y warto�ci funkcji IRF.

7 Ten rz¹d opó�nienia zosta³ w przypadku modeli dla obydwu okresów wskazany przez kryterium AIC.
Pozosta³e kryteria, HQC i BIC, wskazywa³y na mniejszy rz¹d opó�nienia, jednak¿e zwiêkszenie rzêdu
opó�nienia do wielko�ci wskazanej przez kryterium AIC tylko bardzo nieznacznie pogarsza³o ich
warto�ci. Wiêcej na temat kryteriów informacyjnych [Osiñska 2006, s. 54].

8 Zmienna x jest przyczyn¹ y w sensie Grangera, je�li bie¿¹ce warto�ci y s¹ lepiej obja�niane przy u¿yciu
opó�nionych i bie¿¹cych warto�ci x ni¿ bez ich wykorzystania. Wiêcej na ten temat por. [Charemza,
Deadman 1997, rozdz. 6.3., Osiñska 2006, s. 212].

9 Test portmanteau (portmonetki) s³u¿y do badania poprawno�ci modelu. Weryfikuje on ogóln¹ hipo-
tezê o wystêpowaniu autokorelacji reszt dowolnego rzêdu w systemie VAR. Brak mo¿liwo�ci odrzuce-
nia tej hipotezy, gdy warto�æ prawdopodobieñstwa b³êdu I rodzaju jest wiêksza od przyjêtego poziomu
istotno�ci (najczê�ciej 0,05), wskazuje na poprawn¹ budowê modelu.
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WYNIKI BADAÑ

W tabeli 3. zamieszczone zosta³y podstawowe charakterystyki modeli VAR estymowanych
dla obydwu badanych okresów. Dane tam zawarte wskazuj¹, ¿e reszty ¿adnego z równañ nie
wykazuj¹ autokorelacji. Wspó³czynnik autokorelacji reszt ka¿dego z równañ jest bardzo niski, a
warto�æ b³êdu I rodzaju testu portmanteau jest wysoka. Spe³niony zosta³ wiêc podstawowy
warunek estymacji modeli opartych na danych pochodz¹cych z szeregów czasowych. Zwraca
uwagê wysoka warto�æ wspó³czynnika determinacji obydwu zmiennych, co jest sytuacj¹ ty-
pow¹ dla tego typu modeli. Dosyæ wyra�nie ró¿na od zera warto�æ wspó³czynnika korelacji
wzajemnej dla reszt równañ wskazuje na istnienie powi¹zañ pomiêdzy poszczególnymi równa-
niami i daje mo¿liwo�æ wyznaczenia funkcji IRF. Nie s¹ to jednak warto�ci zbyt wysokie, co
pozwala s¹dziæ, ¿e wzajemne oddzia³ywanie cen analizowanych produktów nie jest zbyt silne.

Wyniki testu przyczynowo�ci Grangera przeprowadzone dla badanego systemu cen w
obydwu wydzielonych okresach zamieszczone zosta³y w tabeli 4. W te�cie przyczynowo�ci
Grangera hipoteza zerowa mówi, ¿e zmienna bêd¹ca przyczyn¹ nie wp³ywa na zmienn¹
obja�nian¹. Hipoteza ta jest odrzucana wtedy, gdy prawdopodobieñstwo b³êdu I rodzaju
(p) jest mniejsze od przyjmowanego zazwyczaj jako graniczne 0,05 lub 0,1. Przypadki, w
których hipoteza o braku wp³ywu ceny danego produktu na cenê innego produktu mo¿e
byæ odrzucona, zaznaczone zosta³y w tabeli 4 pogrubieniem. Przypadki, w którym hipoteza
o braku oddzia³ywania mo¿e byæ odrzucona na poziomie ni¿szym (p wiêksze od 0,5 i mniej-
sze od 0,1), zaznaczone zosta³y pogrubieniem i kursyw¹.W obydwu wydzielonych okre-
sach, jak wskazuj¹ na to wyniki testu Grangera zawarte w tabeli 4. wystêpowa³o wzajemne
oddzia³ywanie cen ¿ywca i prosi¹t, wyra�niejsze w przypadku oddzia³ywania cen ¿ywca na
ceny prosi¹t ni¿ odwrotnie10.  Cena ¿ywca wieprzowego by³a przyczyn¹ w sensie Grangera

eiserkowótkudorphcynadabnecêiseinawot³atzskhcyc¹jusipoñanwórikytsyretkarahcewowatsdoP.3alebaT
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.ensa³wainezcilbo:o³dór�
10 Statystyka testu przyczynowo�ci Grangera w wariancie Walda, jak wynika z zale¿no�ci (4), jest

znormalizowan¹ warto�ci¹ zmienno�ci resztowej, dodatkowo wyja�nionej przez wprowadzenie do
modelu zmiennej, która jest traktowana jako przyczyna.  Mo¿e wiêc byæ potraktowana jako miara
si³y oddzia³ywania tej zmiennej.
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dla ceny prosi¹t i cena prosi¹t by³a przyczyn¹ w sensie Grangera dla ceny ¿ywca wieprzo-
wego. Mo¿na te¿ stwierdziæ w obydwu wyró¿nionych okresach oddzia³ywanie cen prosi¹t
na ceny pszenicy. By³o to jednak, jak wskazuj¹ dane zawarte w tabeli 4., oddzia³ywanie
bardzo s³abe. Wydaje siê, ¿e raczej mo¿na to oddzia³ywanie przypisaæ swego rodzaju �po-
�rednictwu� cen prosi¹t w oddzia³ywaniu cen ¿ywca wieprzowego na poziom cen pszenicy.

Wyra�nie widoczne jest zró¿nicowanie oddzia³ywania cen w poszczególnych okre-
sach. W pierwszym mo¿na wyró¿niæ wzajemne oddzia³ywanie cen pszenicy i ¿ywca wie-
przowego (wyra�nie silniejsze w przypadku oddzia³ywania cen ¿ywca na ceny pszenicy),
zarówno cena pszenicy jest przyczyn¹ w sensie Grangera dla cen ¿ywca wieprzowego, jak
i odwrotnie. W II okresie (lata 2005-2009) takie oddzia³ywanie nie wyst¹pi³o. Test Grangera
wykaza³, ¿e cena pszenicy nie by³a przyczyn¹ dla ceny ¿ywca wieprzowego, jak równie¿, ¿e
cena ¿ywca wieprzowego nie by³a przyczyn¹ dla ceny pszenicy (tab. 4.)11.

Wiêcej informacji o zró¿nicowaniu reakcji badanych cen produktów mo¿e wskazaæ
funkcja odpowiedzi na impuls (IRF). Przebieg funkcji IRF przedstawiony zosta³ jedynie dla
tych przypadków, dla których istnienie wspó³zale¿no�ci potwierdzone zosta³o przez test
przyczynowo�ci Grangera zarówno w okresie I jak i II.

Na rysunku 3. przedstawiony zosta³ przebieg funkcji reakcji na impuls cen prosi¹t i cen ¿ywca
wieprzowego w I okresie (lata 1995-2000) i II (lata 2005-2009). Na wykresach tych, na osi rzêdnych
od³o¿ona zosta³a wielko�æ zmiany ceny danego produktu wyra¿ona w z³otych na odpowiedni¹
jednostkê, a na osi odciêtych � czas w tygodniach up³ywaj¹cy od momentu wyst¹pienia impulsu
w wysoko�ci jednego odchylenia standardowego reszt zmiennej obja�nianej.

W przypadku obydwu cen silniejsza jest reakcja na impuls z w³asnej strony, przy czym
ró¿nica ta jest o wiele wyra�niejsza w przypadku cen ¿ywca wieprzowego. Maksymalna
warto�æ funkcji IRF jest w przypadku reakcji na impuls z w³asnej strony ponaddwukrotnie
wy¿sza w I okresie i ponadpiêciokrotnie wy¿sza w II okresie ni¿ warto�æ funkcji IRF opisu-
j¹ca reakcjê na impuls ze strony cen prosi¹t. W przypadku ceny prosi¹t ró¿nice te, aczkol-
wiek wyra�ne, nie s¹ a¿ tak du¿e. Cech¹ charakterystyczn¹ przebiegu wszystkich funkcji
IRF przedstawionych na rysunku 3. jest wolne wygasanie impulsów, zarówno z w³asnej
strony, jak i ze strony innych cen. Ró¿nice w przedstawionym na rysunku 3. przebiegu funkcji

11 W badaniach przeprowadzonych w IERiG¯, opartych na danych o najni¿szej czêstotliwo�ci (miesiêcz-
nych), obejmuj¹cych okres 1990-2008, przy zastosowaniu podobnej metodologii stwierdzone zosta³o
oddzia³ywanie ceny pszenicy na cenê ¿ywca wieprzowego i na odwrót. Przebieg tej zale¿no�ci by³ podobny
do tego w niniejszych badaniach w I okresie (por. [Rembeza, Seremak-Bulge 2009, rozdzia³ 5.2.4]).



96 S. GÊDEK

Rysunek 3. Reakcja na impuls cen prosi¹t i ¿ywca wieprzowego
�ród³o: opracowanie w³asne.

IRF pomiêdzy poszczególnymi okresami s¹ bardzo wyra�ne. W przypadku ceny prosi¹t reakcja
na impuls zarówno z w³asnej strony, jak i ze strony cen prosi¹t jest w II okresie (lata 2005-2009)
wyra�nie silniejsza i wygasa³a znacznie wolniej. Dodatkowo reakcja cen prosi¹t na impuls ze
strony cen ¿ywca wieprzowego w II okresie osi¹ga³a swoje maksimum pó�niej (w 27. tygodniu)
ni¿ w I okresie (w 10. tygodniu).

Nieco inaczej przedstawia siê sytuacja w przypadku reakcji cen ¿ywca wieprzowego.
Reakcja na impuls z w³asnej strony przebieg³a podobnie jak w przypadku reakcji cen prosi¹t
na taki impuls. Równie¿ wygasa³a wyk³adniczo i wyra�nie wolniej w II okresie. Wygasanie
to by³o jednak wyra�nie wolniejsze (niezale¿nie od okresu) ni¿ w przypadku reakcji cen
prosi¹t na impuls z w³asnej strony.

Wyra�niejsza jest ró¿nica pomiêdzy wydzielonymi okresami w przebiegu funkcji IRF w przy-
padku opisuj¹cym reakcjê cen ¿ywca wieprzowego na impuls pochodz¹cy ze strony cen prosi¹t.
W II okresie reakcja ceny ¿ywca wieprzowego na impuls pochodz¹cy ze strony cen prosi¹t jest
co prawda nieco tylko silniejsza, ale jej maksimum wystêpuje wcze�niej (ju¿ w 2. tygodniu) ni¿ w
okresie pierwszym (w 9. i 10. tygodniu). W drugim okresie reakcja ceny ¿ywca wieprzowego na
impuls pochodz¹cy ze strony cen prosi¹t wygasa te¿ znacznie szybciej i z wahaniami.

Na rysunku 4. zamieszczony zosta³ przebieg funkcji IRF (okre�lonej podobnie jak w
przypadku tej przedstawionej na rysunku 3.) opisuj¹cej reakcjê cen pszenicy na impuls z
w³asnej strony i ze strony cen prosi¹t. Podobnie jak w przypadku opisanym powy¿ej,
równie¿ i tu reakcja cen pszenicy na impuls z w³asnej strony jest silniejsza ni¿ reakcja na
impuls ze strony innych cen.

Podstawowe ró¿nice, jakie zachodz¹ pomiêdzy przebiegiem funkcji IRF opisuj¹cej re-
akcjê cen pszenicy w I i II okresie, s¹ podobne do tych, jakie wystêpowa³y w przypadku
reakcji cen ¿ywca wieprzowego i cen prosi¹t. W II okresie, obejmuj¹cym lata 2005-2009,
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Rysunek 4. Reakcja cen pszenicy na impuls cen z w³asnej strony i ze strony cen prosi¹t
�ród³o: opracowanie w³asne.

reakcja cen pszenicy na impuls zarówno z w³asnej strony, jak i ze strony cen prosi¹t by³a
wyra�nie silniejsza ni¿ w I okresie. Ponadto w II okresie impulsy zarówno ze strony cen
prosi¹t, jak i z w³asnej strony wygasa³y szybciej.

PODSUMOWANIE I WNIOSKI

Przeprowadzona analiza wykaza³a, ¿e pomiêdzy badanymi cenami produktów rolnych
zachodzi³y dosyæ skomplikowane zale¿no�ci. Zastosowana metodologia pozwoli³a te zale¿-
no�ci zidentyfikowaæ i skwantyfikowaæ. Wyniki badañ pozwoli³y stwierdziæ, ¿e wzajemne
oddzia³ywanie cen, aczkolwiek wyra�ne, by³o jednak dosyæ s³abe w porównaniu z we-
wnêtrzn¹ dynamik¹ zmian cen ka¿dego produktu.

Hipoteza o zamiennej w czasie charakterystyce wzajemnych oddzia³ywañ cen zosta³a w
pe³ni potwierdzona. Okaza³o siê, ¿e ró¿nice we wzajemnym oddzia³ywaniu cen pomiêdzy
wydzielonymi okresami s¹ bardzo wyra�ne. Dotyczy³y one nie tylko charakterystyki zale¿-
no�ci pomiêdzy cenami, ale równie¿ samego faktu wystêpowania oddzia³ywania. W szcze-
gólno�ci w przeprowadzonych badaniach okaza³o siê, ¿e w I okresie cena pszenicy oddzia-
³ywa³a na cenê ¿ywca wieprzowego, a w II okresie ju¿ nie. Wskazuje to na konieczno�æ
prowadzenia tego typu badañ w sposób ci¹g³y, gdy¿ charakterystyki wspó³zale¿no�ci cen
s¹ zmienne.

Badania przeprowadzone zosta³y na stosunkowo ograniczonym zestawie produktów.
Dla uzyskania pe³nego obrazu oddzia³ywañ pomiêdzy cenami produktów rolnych koniecz-
ne wydaje siê poszerzenie tego zestawu. Badania takie nale¿a³oby równie¿ przeprowadziæ
na innych rynkach ni¿ tylko ten brany pod uwagê w niniejszym opracowaniu.
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Stanis³aw Gêdek

THE ANALYSIS OF AGRICULTURAL PRICES INTERDEPENDENCE

Summary

The cointegration analysis and the VAR model were used in the analysis of agricultural prices
interdependence. The Granger causality test was used to identify price linkages. Impulse response func-
tion (IRF), 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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