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Abstrakt: Prognozowanie cen produktéw rolnych odgrywa duza rol¢ we wspoma-
ganiu decyzji produkcyjnych w gospodarstwach rolnych. Poprawne wyznaczenie
prognoz cen produktéw rolnych pozwala ograniczy¢ ryzyko zwiazane z prowadze-
niem dziatalno$ci gospodarczej. W opracowaniu autorki przedstawity mozliwo$é
zastosowania modeli autoregresyjnych, za pomoca ktérych wyznaczono prognozy
cen podstawowych produktéw rolnych w skupie na drugie pétrocze 2010 roku.
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THE EFFECTIVENESS OF THE
AUTOREGRESSIVE MODELS
IN FORECASTING THE AGRICULTURAL
PRICES IN POLAND
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Abstract: The forecast of agricultural prices is one of the most important factors in
making decision on production farms. The appropriate forecast allows for limiting
the risk connected with one’s economic activity. In this study autoregressive mod-
els have been used, which helped to determine the price forecast for agricultural
products in the purchasing centers in the second half of 2010. To determine the
quality of forecast the average ex-post errors of the past forecasts have been used.
The achieved results show that autoregressive models are an effective tool in fore-
casting the agricultural prices in Poland.

WPROWADZENIE

We wspélczesnym, dynamicznie rozwijajacym sig, Swiecie coraz wigk-
szego znaczenia nabiera umiejgtnos¢ prognozowania zjawisk spoleczno-
gospodarczych. Kluczowa umiejgtnoscia wspotczesnych menedzerdow jest
zdolno$¢ do wykorzystania dostgpnych narzedzi w celu sporzadzania pro-
gnoz. Wiedza zwiazana z wyznaczaniem prognoz jest coraz bardziej poza-
dana w procesie zarzadzania zjawisk ekonomicznych, kiedy to rezultat
decyzji podejmowanych dzisiaj jest w duzym stopniu uzalezniony od tego
jak sytuacja bedzie ksztattowaé si¢ w przyszto$ci. Wyznaczanie prognoz
prowadzi do zmniejszenia niepewnos$ci oraz przyczynia si¢ do zwigkszenia
trafnosci podejmowanych decyzji, a tym samym do eliminacji strat w roz-
nych sferach gospodarczych (Sobczyk 2008). W rolnictwie, podobnie jak
w innych rodzajach dziatalno$ci gospodarczej, istnieje potrzeba posiadania
informacji o przyszltym stanie okre$lonych zjawisk. Informacje te sa ko-
nieczne do podejmowania trafnych decyzji, zar6wno w gospodarstwach
hodujacych zwierzgta przeznaczonych na rzez czy zajmujacych si¢ uprawa
zb6z, zaktadach przerabiajacych je, czy jednostkach handlujacych przetwo-
rzonymi produktami rolnymi (Majewski 2006). W literaturze mozna zapo-
zna¢ si¢ z wieloma metodami prognozowania cen produktéw rolnych.
W dotychczasowych badaniach autorki wykazuja, iz efektywnym narze-
dziem prognozowania cen produktéw rolnych sa migdzy innymi modele
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adaptacyjne czy analiza harmoniczna (Ttuczak 2008a; 2008b; 2009).
W niniejszej pracy zaprezentowano mozliwos¢ wykorzystania szeroko
prezentowanych w literaturze modeli autoregresyjnych do prognozowania
cen wybranych produktéw rolnych w skupie.

SYTUACJA NA RYNKU ROLNYM W POLSCE

W produkcji rolnej waznym czynnikiem powodujacym zmiany wielu
zmiennych sa warunki klimatyczne. Niekorzystne warunki pogodowe
w okresie wegetacji (chtodne noce, nadmiar opadéw, ktére powoduja czg-
sto podtopienia i powodzie, z drugiej strony wysokie temperatury, czy nie-
dostateczna ilo$¢ opadéw) oraz trudnosci z wykonaniem niektérych zabie-
géw agrotechnicznych nierzadko wptywaja na obnizenie plonéw. Wielkos¢
plonéw z kolei wplywa na poziom cen, jakie producenci rolni moga uzy-
ska¢ w punktach skupu.

W okresie styczen 1996 - maj 2010 ceny pszenicy ksztaltowaly sig
w granicach od 34 do 92 PLN za 100 kg, $rednia cena tego zboza uksztat-
towala si¢ na poziomie 52 PLN/100 kg. Warto$¢ wspdtczynnika zmienno-
$ci, ktéry wynosi 22%, wskazuje na Srednie zréznicowanie cen na rynku
pszenicy, natomiast wspéiczynnik korelacji pomigdzy cena pszenicy
w badanym okresie a wielkos$cia skupu tego produktu wyniést —0,24, co
oznacza, ze wraz ze wzrostem podazy tego ziarna na rynku jego cena male-
je. Sytuacja na tym rynku w kolejnych latach ksztattowata si¢ odmiennie.
Caly badany okres mozna podzieli¢ na 6 podokreséw, z ktérych kazdy
charakteryzowat si¢ odmienna tendencja. Srednioroczne tempo zmian —
w tym przypadku wzrostu cen — wyniosto zaledwie 0,34%. Zmiany sytuacji
na rynku pszenicy mialy miejsce w sierpniu 1996 roku, marcu 1999 roku,
marcu 2001 roku, kwietniu 2003 roku, lipcu 2004 roku oraz w grudniu
2005 roku. Wiazato sig to $cisle z wielkoscia skupu tego ziarna. Wielko$¢
skupu wzrosta z 27 tysigcy ton w lipcu 1996 do 625 tys. ton w sierpniu
1996 roku. Tak duzy wzrost wielkosci skupu spowodowat spadek ceny
o okoto 10 PLN/100 kg. Kolejnym momentem zwrotnym byt marzec 1999
roku — wowczas ceny pszenicy w skupie zaczgly rosna¢, podaz tego zboza
na rynku nieznacznie obnizyla si¢, a rosnaca tendencja utrzymywata si¢ do
marca 2001 roku. Po okresie spadku podaz pszenicy na rynku wzrosta, co
bylo efektem sprzyjajacych warunkéw pogodowych. Zwigkszona podaz
spowodowata obnizke cen przez kolejne kilka miesigcy. Niekorzystna sytu-
acja utrzymywata si¢ do kwietnia 2003 roku, wéwczas to zaczgly obowia-
zywac¢ unijne regulacje rynku zb6z. Objecie polskiego rynku mechanizma-
mi Wspdlnej Polityki Rolnej spowodowalo wzrost cen o okoto 50%.
W latach 2004 — 2006 mozna zaobserwowa¢ wzrost podazy pszenicy na
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rynku, w 2005 roku do skupu trafito dwa razy wigcej ziarna, niz w roku
1996. Konsekwencja wzrostu podazy byt spadek cen z 70 PLN /100 kg
w maju 2004 roku do poziomu 36 PLN /100 kg w grudniu 2005 roku. Nie-
sprzyjajace warunki atmosferyczne (wegetacyjne) w 2006 i 2007 roku
spowodowaly obnizenie si¢ ilo$ci ziarna pszenicy dostgpnego na rynku.
W tym samym okresie zmniejszyt si¢ rOwniez poziom zapaséw interwen-
cyjnych w magazynach Agencji Rynku Rolnego. Sytuacja taka spowodo-
wala wzrost cen pszenicy w latach 2005 — 2007 o 130% z poziomu 36,12
PLN /100kg w grudniu 2005 roku do 83 PLN /100 kg w listopadzie 2007
roku.

W tym samym okresie ceny zyta wahaly si¢ w granicach od 25 do 74
PLN za 100 kg, natomiast przecigtnie za 100 kg tego zboza ptacono w sku-
pie 39 PLN; przecigtne odchylenia od $redniej ceny zyta wyniosty 11,24
PLN /100kg. Warto$ci te pozwolily na obliczenie wspdtczynnika zmienno-
$ci, ktdéry osiagnat poziom 28%, na podstawie czego mozna stwierdzi¢ ze
sytuacja na rynku zyta byta zr6znicowana. W latach 1996 — 2010 indeks
zmian cen zyta wyniost zaledwie 0,59%, lecz sytuacja ksztattowata sig
r6znorodnie w kolejnych latach. Najwigkszy spadek cen zyta w skupie
przypadt na 2004 rok, kiedy to ceny obnizyty si¢ z 50,76 PLN /100kg do
31,49 PLN /100 kg. Natomiast najwigkszy wzrost cen zyta w skupie
odnotowano pomigdzy styczniem a grudniem 2006 roku i wyniést on 63%.
Zmieniajaca si¢ sytuacja na rynku zyta pozwolila na wyznaczenie nastgpu-
jacych punktéw zwrotnych: grudzien 1996 roku, czerwiec 1999, kwiecien
2001, marzec 2003, lipiec 2004 oraz maj 2005 roku. Na rynku zyta, tak
samo jak na rynku pszenicy, wystgpuja powtarzajace si¢ cyklicznie w okre-
sie zniw nadwyzki podazy. Zwigkszona podaz jest zazwyczaj zagospoda-
rowywana przez Agencj¢ Rynku Rolnego, ktéra prowadzi wéwczas inter-
wencyjny skup ziarna. Obnizki, badz ewentualnie podwyzki cen zyta
w skupie sa powiazane z sytuacja podazowa, ktéra determinuje poziom cen
zyta. Od 2004 roku roczna wielko$¢ skupu zyta maleje tak, ze w 2007 roku
do skupu trafito tacznie o 253 tys. ton mniej zyta, niz w 2004. Tak duzy
spadek podazy ziarna na rynku spowodowat wzrost ceny ze §redniego po-
ziomu 42,32 PLN /100kg w 2004 roku do 60,92 PLN /100 kg w 2007.
W catym badanym okresie $rednioroczne tempo zmian cen zyta wyniosto -
4% (Biuletyn Statystyczny).

W analizowanym okresie, styczen 1996 - maj 2010, ceny bydta w sku-
pie wahaty si¢ w granicach od 2,39 do 4,91 PLN za 1 kg Zywca, srednio
osiagajac w rozwazanym okresie poziom 3,30 PLN/1 kg. Spozycie migsa
wolowego w ostatnich latach w Polsce wyraznie maleje na korzy$¢ migsa
wieprzowego i drobiu. Sytuacja ta jest odzwierciedleniem rosnacej ceny
tego gatunku migsa. Ceny na rynku migsa wolowego charakteryzuja sig
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umiarkowang zmiennos$cia, czego dowodzi wspdétczynnik zmiennosci cen
na poziomie 23%. Zauwazalny jest jednak znaczny wzrost cen bydta
w pierwszym roku cztonkostwa polski w UE — w tym okresie cena wzrosta
az o 53%. Na rynku migsa wotowego sytuacja zmieniata si¢ kilka razy,
przy czym najwazniejsze zmiany zaszty w grudniu 2000, kwietniu 2001,
pazdzierniku 2003, lipcu 2004, styczniu 2005, sierpniu 2005 oraz styczniu
2006 roku. Najwigksze zmiany mozna zaobserwowa¢ w 2001 oraz 2004
roku. W kwietniu 2001 roku ilo$¢ skupionego migsa wolowego wzrosta
dwukrotnie, jednak tak duzy wzrost skupu nie spowodowal znaczacych
obnizek cen. W 2004 roku, po wstapieniu Polski do Unii Europejskiej
i otwarciu polskiegio rynku, polskie migso znalazto odbiorcéw poza
granicami kraju, a ceny migsa wolowego w skupie pomigdzy kwietniem
a czerwcem 2004 roku wzrosty o okoto 40%.

Sytuacja na rynku zywca wieprzowego jest Scisle zwiazana z wystgpu-
jacym w naturze tzw. ,.cyklem §winskim”', zatem na rynku zywca wie-
przowego zachodza znaczne zmiany cen i warunkéw gospodarowania. Tak
tez cena wieprzowiny w skupie ustala si¢ pod wptywem dziatania mechani-
zmu rynkowego i w gtéwnej mierze zalezy od popytu na mi¢so wieprzowe
oraz jego podazy na rynku. Ceny trzody osiagaty poréwnywalny poziom do
cen bydta od 2,46 do 5,1 PLN/1 kg, a $rednio ksztattowaly si¢ na poziomie
3,72 PLN za 1 kg. Analizujac wspdlczynnik zmiennoS$ci, ktéry wynidst
15% dla trzody chlewnej, mozna uzna¢ iz rynek zywca wieprzowego jest
wzglednie stabilny. Pomimo nizszej warto§ci wspdtczynnika zmiennosci
cen, na rynku trzody chlewnej mozna zaobserwowaé wigcej punktéw
zwrotnych anizeli na rynku bydta. Na rynku trzody chlewnej zmiana ten-
dencji nastapita w marcu 1998 roku, we wrzes$niu 1999 roku, w listopadzie
2001 roku, w maju 2003 roku oraz w pazdzierniku 2004 roku. Po wzroscie
cen w pierwszym kwartale 1998 roku ceny w skupie zywca wieprzowego
zaczely si¢ stopniowo obniza¢. Bylo to skutkiem znaczacego wzrostu wiel-
kosci skupu trzody chlewnej — z 214 tys. ton w trzecim kwartale 1997 do
poziomu 324 tys. ton w drugim kwartale 1998. Kolejny punkt zwrotny na

" Cykl $winski definiowany jest jako ciagte ruchy produkcji i cen zywca wieprzowego
wokoét dlugookresowego trendu, powtarzajace si¢ co pewien staly okres. Pomimo trwaja-
cych od wielu lat badan nad cyklicznoécia chowu trzody chlewnej nie stworzono jednej
koncepcji, wobec czego do tej pory Scieraja si¢ dwie teorie. Jedna Zrédet cyklu poszukuje
w czynnikach zewngtrznych i za bezpo$rednig przyczyng wystgpowania fluktuacji uznaje sig¢
niestabilno$¢ optacalnosci chowu wywotang zmianami cen pasz i Zywca wieprzowego, zta
polityka rzadu itp. Wedlug drugiej, przyczyn cykliczno$ci nalezy szuka¢ w samej istocie
cyklu. Cykle $winskie zalicza si¢ w tym przypadku do tzw. cykli specjalnych (towarowych),
tj. majacych swdj wlasny mechanizm, niezalezny od mechanizmu zmian koniunkturalnych.
Szczegétowo mechanizm cyklu $winskiego przedstawiony jest w pracach: Stgpien (2009,
s. 331-335), Kwasnicki (2010).
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rynku trzody chlewnej nastapit w trzecim kwartale 1999 roku. Na zaistniala
sytuacje¢ mial wptyw utrzymujacy si¢ niski stan poglowia trzody oraz
mniejszy, niz w okresach wcze$niejszych, popyt na migso wieprzowe.
Zwrot sytuacji na omawianym rynku mial miejsce w czwartym kwartale
2001 roku. Od wiosny 2000 roku ceny migsa wieprzowego systematycznie
rosty w wyniku malejacej podazy tego rodzaju migsa. Poczatkowo wzrost
cen doprowadzil do wygasnigcia spadkowej tendencji pogtowia trzody
chlewnej, za§ p6zniejszy spadek do ponownego jego rozwoju. W sytuacji
zwigkszajacej si¢ na rynku podazy wieprzowiny oraz spadku cen Agencja
Rynku Rolnego zagospodarowata Owczesne nadwyzki rynkowe oraz
wprowadzita po raz pierwszy doptaty do prywatnego przechowywania.
Dos¢ tatwym wydaje si¢ wytlumaczenie zmian, jakie zaszly w drugim
kwartale 2003 roku oraz trzecim kwartale 2004 roku. W drugim kwartale
2003 ceny wigkszosci polskich produktéw rolnych wzrosty w zwiazku
z uruchomieniem programéw przedakcesyjnych, majacych na celu wspar-
cie polskich rolnikéw. Natomiast w trzecim kwartale 2004, po nagltym
wzro$cie cen w pierwszym i drugim kwartale 2004 roku, spowodowanym
akcesja Polski do Unii Europejskiej, ceny trzody chlewnej rolnych ustabili-
zowaly si¢ na $rednim poziomie 3,65 PLN /lkg (Biuletyn Statystyczny
2010).

MODELE AUTOREGRESYJNE ORAZ MIARY
DOKEADNOSCI PROGNOZ

Jednym z gtéwnych zadan modelowania ekonometrycznego jest okre-
slenie prawidtowos$ci zmian poziomu badanego zjawiska w czasie. W tym
celu stosuje si¢ modele dynamiczne, ktérych cecha charakterystyczna jest
uwzglednienie czynnika czasu. Modele takie pozwalaja na uwzglednienie
zachodzacych w czasie zmian w relacjach migdzy zmiennymi. W modelo-
waniu ekonometrycznym czgsto stosuje si¢ modele, w ktérych wystepuja
op6znione warto$ci zmiennych. Spowodowane jest to tym, ze czgsto zdarza
si¢, ze wplyw zmiennej lub zmiennych objasniajacych na zmienna obja-
$niang nie jest natychmiastowy, lecz wystgpuje z pewnym opdznieniem.
Przyczyny wystgpowania op6znien czasowych w relacjach ekonomicznych
mozna podzieli¢ na trzy grupy: psychologiczne, technologiczne, instytucjo-
nalno-prawne. Wigkszo$¢ op6znien wystgpujacych w rolnictwie zwigzana
jest z:

- przyzwyczajeniami producentéw rolnych do dotychczasowego sposo-

bu gospodarowania;

- czgsto kosztowna zmiana kierunku produkc;ji;
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- zobowigzan wynikajacych z kontraktéw, ktére uniemozliwiaja na-

tychmiastowa zmiang kierunku produkcji (Gruszczynski 2004).

Do grupy modeli w ktérych wystepuja zmienne op6znione naleza mode-
le autoregresyjne, ktére wywodza si¢ z szerszej klasy modeli regresji
i znajduja szerokie zastosowanie w modelowaniu proceséw gospodarczych.
W modelach tych warto$¢ biezaca zmiennej jest wyrazona jako skonczona
kombinacja jej warto$ci przesztych. Modele autoregresyjne moga by¢ sto-
sowane do modelowania stacjonarnych szeregéw czasowych badz szere-
géw czasowych sprowadzalnych do stacjonarnych.

Do zapisu postaci modelu autoregresyjnego rzgdu p uzywa si¢ zwycza-
jowo notacji:

Vi =@+ Py Oy ot Oy, tE, (1)
gdzie:
Yo Yi-lr---» Yrp — Warto$¢ zmiennej prognozowanej w momencie lub okresie t, t-1,
R

&, —proces resztowy (biaty szum)?,
©0, @1s---» 1, — parametry modelu,
p —rzad autoregresji, maksymalne opdznienie zmiennej objasniane;j.

Proces budowy modeli autoregresyjnych przebiega zazwyczaj w czte-
rech etapach polegajacych na: sprawdzeniu, czy dany szereg czasowy jest
stacjonarny” oraz na ustaleniu maksymalnego rzedu opd6znien, estymacji
parametréw modelu, weryfikacji oraz prognozowaniu.

W pierwszej kolejnosci nalezy sprawdzi¢ czy rozwazany szereg czaso-
wy jest szeregiem stacjonarnym®. Najcze$ciej stosowanym testem stuzacym

2 Proces resztowy w modelu autoregresyjnym jest procesem biatego szumu, co znaczy
tyle, ze charakteryzuje si¢ nastgpujacymi wtasnosciami: 1. E(g)=0, 2. D*(g,)=06?, 3. Cov(g,
g,)=0 dla t#s.

? Wiele szeregéw czasowych opisujacych zjawiska ekonomiczne cechuje brak stacjo-
narnos$ci. Niestacjonarne szeregi czasowe przeksztalcane sa do szeregéw stacjonarnych
poprzez obliczenie kolejnych przyrostéw d razy, wowczas szereg czasowy jest zintegrowa-
ny w stopniu d: y~I(d). Kazdy szereg zintegrowany w stopniu co najmniej pierwszym jest
szeregiem niestacjonarnym. Obliczanie przyrostéw nosi nazweg réznicowania szeregu, sze-
reg I(d) staje si¢ stacjonarny po d-krotnym zréznicowaniu. RézZnicujac szeregi czasowe
nalezy pamigta¢, ze teorie ekonomiczne, na ktérych oparte jest modelowanie ekonometrycz-
ne, na ogot opisuja relacje dlugookresowe migdzy zmiennymi przy uzyciu ich pozioméw.
Réznicowanie szeregéw czasowych moze spowodowaé, ze model przestanie opisywac
zalezno$ci dlugookresowe migdzy zmiennymi. W przypadku badania zaleznosci dtugookre-
sowych nalezy rozwazy¢ uwaznie konieczno§¢ wprowadzania przyrostow zmiennych.

* Stacjonarnos¢ szeregu czasowego moze byé rozumiana jako: brak trendu, brak syste-
matycznych zmian w wariancji, bark wahan periodycznych. W badaniach ekonometrycz-
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do badania stacjonarno$ci w szerszym sensie jest test Dickey’a-Fullera (DF
— Dickey — Fuller test), test ten zwany jest rowniez testem pierwiastka jed-
nostkowego. Rownanie podlegajace testowaniu przyjmuje postac:

5
ytzlo.y[—1+€[' (2)
Hipoteza zerowa méwi o istnieniu co najmniej jednego pierwiastka jed-
nostkowego w badanym szeregu czasowym, natomiast aleternatywna

0 jego braku, co zapisujemy nastgpujaco;

Hy: p=1= y~I(1),
H;: p<l= y~10)°.

Praktyczne zastosowanie testu wymaga przeksztalcenia réwnania (2) do
postaci:

Ayt = @]t—l +é, (3)
Woéwecezas odpowiednie hipotezy przyjmuja postac:

Ho: 8=0= y~I(1),
Hy: 8 <0= y~1(0).

Réwnanie (2) moze zwiera¢ sktadnik deterministyczny w postaci statej,
trendu liniowego oraz skladnika sezonowego. Odpowiednie modyfikacje
rOéwnania (2) maja postaci:

nych wyréznia si¢ stacjonarno$§¢ w wegzszym sensie oraz stacjonarno$¢ w szerszym sensie.
Zweryfikowanie stacjonarno$ci w wgzszym sensie przysparza wiele trudnosci, uzyteczne
staje si¢ zatem weryfikowanie hipotez o stacjonarnosci w szerszym sensie. Szereg czasowy
nazywamy stacjonarnym w szerszym sensie, jezeli $rednie i wariancje sa skoficzone i state
w czasie, a kowariancje zaleza jedynie od réznicy okreséw pomigdzy dwoma obserwowa-
nymi zmiennymi. Zagadnienie stacjonarnosci szeregéw czasowych w wegzszym i szerszym
sensie zostalo opisane w pracy Hamilton (1994, s. 45-46), Chatfield (2004, s. 34), Grusz-
czynski i inni (2004, s. 181-183).

3 Réwnanie (2) opisuje model bez state;.

® Tak postawione hipotezy oznaczaja odpowiednio: Hy: proces jest zintegrowany rzedu
pierwszego, H;: proces jest stacjonarny. Najczgs$ciej wartosci rzedu opdznien powyzej 3
sugeruja iz proces nie jest w ogéle procesem zintegrowanym. Poréwnaj: Osinska (2007,
s. 307); Gruszczynski, Podgérska (2004, s. 187).
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=0+, tTE, Y =0ttty tE, lub e = kzjldekt Ty tE.

Statystyka Dickey’a-Fullera sprawdzajaca omowione hipotezy dana jest
nastgpujaca formuta:

é
s(8)

DF = “4)

gdzie:

0. ocena parametru z réwnania (3) oszacowanego klasyczna metoda naj-
mniejszych kwadratow,

5(0) - $redni btad szacunku parametru 9.

Statystyka DF posiada niestandardowy rozklad lewostronnie asyme-
tryczny (Osinska 2006, Osifiska 2007). Tablice wartosci krytycznych dla
testu DF opublikowano migdzy innymi w pracy Charemzy i Deadmana
z 1997 roku’. Staboscia testu DF jest to, iz nie uwzglednia on mozliwosci
wystapienia autokorelacji sktadnika losowego &, Rozwiazaniem zapropo-
nowanym przez Dickeya’a-Fullera w 1981 roku jest zastosowanie rozsze-
rzonego testu Dickey’a-Fullera (test ADF)(Charemza, Deadman 1997).
Procedura przeprowadzania testu ADF jest analogiczna jak w te$cie DF,
jednak inne sa réwnania podlegajace testowaniu:

k
Ay, =, | + glaiAyl_i + €, (5

Hipotezy maja postaci:

H(): 0=0= yt"‘I(l),
H;: 6 <0= y~I(0).

Dla rozszerzonego testu Dickey’a - Fullera (ADF - augmented Dickey—
Fuller test) stosuje si¢ te same tablice warto$ci krytycznych co dla testu
Dickey’a - Fullera (test DF).

" Wartosci krytyczne testu sa rézne dla modeli ze stala i bez niej oraz modeli ze zmiana
czasowa i bez tej zmiennej. Weryfikacja hipotezy o niestacjonarnosci szeregdw w kazdym
z tych modeli wymaga zastosowania innych tablic, jednak sposéb liczenia statystyki i inter-
pretacja testu pozostaje bez zmian (Poréwnaj Charemza, Deadman 1997, s. 255 — 260).
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Kolejny etap polega na ustaleniu rz¢du autoregresji, w tym celu wyko-
rzystuje si¢ funkcj¢ autokorelacji (ACF - autocorrelations function) oraz
autokorelacji czastkowej (PACF - partial autocorrelations function).

Funkcja ACF wskazuje zalezno$¢ pomigdzy odlegtymi w czasie obser-
wacjami, natomiast funkcja PACF wskazuje czysty zwiazek miedzy obser-
wacjami®.

W praktycznych zastosowaniach, w celu jednoznacznego ustalenia rzg-
du opdznien, analiz¢ funkcji autokorelacji oraz autokorelacji czastkowej
uzupelnia si¢ testem Quenouille’a, w ktérym pod rozwage bierze si¢ model
autoregresyjny (1). W teScie tym bada si¢ istotno$§¢ wspdtczynnika autoko-
relacji czastkowej a hipotezy maja postac:

H(): (Ppp=0,
Hi: ¢p, 70,

gdzie @y, jest wspotczynnikiem autokorelacji czastkowe;.

Sprawdzianem w tescie Quenouille’a jest statystyka postaci:

r=——, (6)
5(@,,)

gdzie: @ p - Ocena wspotczynnika autokorelacji czastkowe;j,

s(¢pp) - §redni btad szacunku wspotczynnika autokorelacji czastkowe;.

Statystyka ta ma rozktad t-Studenta, jezeli t>2 to wspdtczynnik jest sta-
tystycznie istotny. Przyjmuje sig, ze btad standardowy wspdtczynnika au-
1

I

tokorelacji czastkowej wynosi s((?)pp): (Osinska 2007, Hatanaka

2003)’.

W kolejnosci dokonuje si¢ estymacji parametréw modelu autoregresyj-
nego. Mozna tego dokona¢ za pomoca klasycznej metody najmniejszych
kwadratéw, uzyskane wowczas estymatory sa zgodne i asymptotycznie
nieobciazone. W literaturze przedstawione sa takze inne metody szacowa-

8 Doktadniej whasnosci funkcji autokorelacji oraz autokorelacji czastkowej
przedstawione sa w pracach: Tsay (2002, s. 24-25), Lutkepol, Kratzig (2004), Chatfield
(2004).

W praktyce rzad op6znien p ustala sie na poziomie nie przekraczajacym 20% dhugosci
szeregu czasowego obejmujacego n obserwacji.
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nia parametréw, na przyktad za pomoca uktadu réwnan Yule’a — Walkera.
Metoda ta jest szczegétowo opisana w pracy Boxa, Jenkinsa z 1983 roku
(patrz Box, Jenkins 1983, s. 63-65). Estymatory uzyskane za pomoca kla-
sycznej metody najmniejszych kwadratéw w pewnych sytuacjach moga si¢
r6zni¢ od tych uzyskanych za pomoca réwnan Yule’a — Walkera (Osifiska
2006, Tsay 2002).

Na etapie weryfikacji sprawdza si¢ wlasnosci reszt modelu, ktére po-
winny mie¢ wlasnosci bialego szumu. Oznacza to tyle, ze wspétczynniki
autokorelacji reszt nie powinny rézni¢ sig istotnie od zera. W tym celu ana-
lizie poddaje si¢ wykresy funkcji autokorelacji i autokorelacji czastkowej
dla szeregu reszt modelu. Wizualna analiz¢ wykreséw wspomnianych
funkcji nalezy uzupetni¢ testem Ljunga — Boxa, w ktérym statystyka zbu-
dowana jest wedlug wzoru:

M=

r’ (k) (7)

1

Q=(n-d)

k

gdzie:

r.(k) — funkcja autokorelacji reszt,

n - liczba wyrazéw wyjSciowego szeregu czasowego,
d — rzad opratora réznic.

Zaktadajac, iz dobrany model jest odpowiedni statystyka ta ma rozktad
¥’ 0 K-p-q stopniach swobody.

Weryfikacja modelu powinna takze obejmowaé badanie istotno$ci pa-
rametrow modelu. Jezeli model nie zostanie zweryfikowany pozytywnie
nalezy wréci¢ do etapu pierwszego i ponownie przeprowadzi¢ identyfika-
cje. Pozytywnie zweryfikowany model wykorzystuje si¢ do sporzadzenia
prognozy (Zelia$ i inni, 2004, Tsay 2002, Dudek 2005, Witkowska 2008).

Doktadnos¢ predykcji zwiazana jest z ocena trafnosci prognozy okre-
slonej na podstawie btedéw ex post. Celem tych miernikéw jest syntetycz-
ny opis empirycznego rozktadu odchylen realizacji zmiennej prognozowa-
nej od ustalonego poziomu prognozy, jaki osiagnigto w przesztosci na od-
cinku czasu, z ktérego pochodza dane statystyczne. Warunkiem efektywne;j
budowy tych miernikéw jest posiadanie odpowiednio bogatych materiatéw
o skonstruowanych prognozach i odpowiadajacych im realizacji zmiennej
prognozowanej. Mierniki te dostarczaja informacji na temat tendencji wy-
stgpujacych w biedach prognozy, a wigc o ewentualnej dezaktualizacji
modeli.

Sposrdéd wielu prezentowanych w literaturze miernikéw jako$ci prognoz
wlasciwym wydaje si¢ zastosowanie nastg¢pujacych miernikow: sredni btad
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prognozy (ME — Mean Error)'", odchylenie standardowe btedéw prognozy
(RMSE — Root Mean Squared Error)', §redni bezwzgledny procentowy
btad predykcji (MAPE — Mean Absolute Percentage Error)" oraz wspot-
czynnik Theila" (F):

me="L5 (v, =) (8)

mtel

)
MAPE =— ¥ =211 100 (10)
mtelp yt
2
mS
1?=—= (11)
2y,
telp

gdzie: m — liczba par obserwacji,

y — rzeczywiste realizacje zmiennej prognozowanej,
*
y, - warto$¢ prognozy dla zmiennej prognozowanej,

I, — okres empirycznej weryfikacji prognoz.

19 Sredni btad prognozy shuzy do oceny, czy predykcja byla obciazona, czy tez nie. Jesli
mamy do czynienia z predykcja nieobciazona, warto$¢ $redniego btedu prognozy oscyluje
wokot zera. Duze odchylenia §wiadcza o tym, ze zasada predykcji nieobciazonej nie zostata
zachowana.

"' Informuje o przecietnym odchyleniu prognoz od wartosci rzeczywistych w przedziale
empirycznej weryfikacji prognoz.

'2 Miernik ten dostarcza informacji na temat, jaki procent rzeczywistej wartosci zmien-
nej prognzowanej stanowi btad bezwzgledny, btad ten nie jest symetryczny, wyzej ocenia
przeszacowanie prognoz niz niedoszacowanie.

13 Pierwiastek kwadratowy wspétczynnika Theila informuje jaki byt przecietny wzgled-
ny blad prognozy bez wzgledu na to, co bylo przyczyna takiego stanu rzeczy W przypadku
gdy wspélczynnik Thiela przyjmuje warto$é zero (I’=0) prognozy sa idealnie trafne, im
wigksza warto$¢ tego wspétczynnika, tym wigksze sa réznice migdzy prognozami i warto-
$ciami rzeczywistymi.
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Powyzsze mierniki pozwalaja rozstrzygna¢ o dopuszczalno$ci prognoz
oraz o wielko$ci odchylen realizacji zmiennej prognozowanej od sformu-
towanych prognoz (Zelias 1997; Czerwinski, Guzik 1980).

MODELE AUTOREGRESJI ORAZ PROGNOZY
CEN PRODUKTOW RONLNYCH

W opracowaniu zbadano ksztaltowanie si¢ cen w skupie podstawowych
produktéw rolnych w Polsce, zbdz: pszenicy oraz zyta, Zywca rzeznego:
trzody chlewnej oraz bydta'®. Zakres czasowy badan obejmuje okres sty-
czen 1996 - maj 2010, co daje tacznie 173 obserwacje dla kazdej analizo-
wanej zmiennej, zostaly zaczerpnigte z Biuletynéw Statystycznych Glow-
nego Urzedu Statystycznego.

Analize szeregéw cen rozpoczeto od zbadania ich stacjonarno$ci za po-
moca rozszerzonego testu Dickey’a - Fullera (z wyrazem wolnym oraz
trendem) . Wyniki testu dla poszczegélnych zmiennych zamieszczono
w tabeli 1. Na podstawie otrzymanych wartosci statystyki ADF oraz odpo-
wiadajacych im warto$ci prawdopodobienstwa p-value’®, dla wszystkich
rozwazanych zmiennych odrzucono hipotezy zerowe o istnieniu pierwiast-
ka jednostkowego. Tym samym przyj¢to, ze poszczegdlne zmienne sg sta-
cjonarne.

Tabela 1. Wyniki rozszerzonego testu Dickey’a-Fuller’a dla przyjetych do
badania zmiennych

Zmienna Wartos¢ statystyki ADF | Warto$é p-value
cena_pszenicy -3,88 0,012
cena_zyta -4,55 0,001
cena_trzody -5,13 0,000
cena_bydla -3,39 0,050

Zrédto: obliczenia wlasne.

Po zbadaniu stacjonarnosci kolejnym krokiem w budowie modeli auto-
regresyjnych jest ustalenie rzedu opéznien. Wykorzystuje si¢ w tym celu

' Dane o cenach skupu dotycza cen ptaconych przez podmioty gospodarcze skupujace
produkty rolne bezposrednio od ich producentéw. Przecigtne ceny obliczane sa jako iloraz
wartosci (bez podatku od towaréw i ustug) i ilodci poszczegélnych produktéw rolnych.

15 Obliczenia wykonano w programie GRETL.

'8 Przy weryfikacji hipotez za pomoca pakietéw komputerowych wazne staje si¢ wpro-
wadzenie drugiego ex post poziomu istotnosci, oprécz zakltadanego poziomu istotnosci
o. Ten drugi poziom istotno$ci zwany jest ,komputerowym poziomem istotnosci” lub ,,po-
ziomem prawdopodobienstwa”, oznaczany jest przez p-value. Jesli a>p-value to na danym
poziomie istotnosci o odrzucamy hipotezg zerowa.
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funkcje¢ autokorelacji ACF oraz funkcj¢ autokorelacji czastkowej PACF.
Analize wykreséw uzupelniono testem Quenouille’a. W tedcie tym wartosci
funkcji autokorelacji czastkowej poréwnuje si¢ z wartoscia krytyczna'’. Na
rysunku 1 przedstawiono wykresy funkcji autokorelacji ACF i autokorela-
cji czastkowej PACF dla poszczegélnych zmiennych, dodatkowo zazna-
czono warto$ci krytyczne dla testu Quenouille’a.

Rysunek 1. Wykres funkcji autokorelacji ACF i autokorelacji czastkowej
PACF dla poszczegélnych zmiennych

a) cena_pszenicy
15

B ACF H PACF
1

0,5 A

0 -

-0,5

-1

b) cena_zyta
15

B ACF M PACF
1

0,5 A

0 -

-0,5

¢) cena_trzody
1

mACF W PACF

0,5 -

-0,5

1,96
7 Warto$é krytyczna obliczana jest wedlug formuty: tT , gdzie T jest liczbg obser-
T

wacji.
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d) cena_bydta

15
B ACF M PACF
1 -
0,5 -
O E
1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 12
-0,5

Zrédto: Opracowanie wiasne.

Na podstawie wartosci funkcji autokorelacji czastkowej oraz wartosci
krytycznej statystyki testu Quenouille’a dla poszczegdlnych zmiennych
ustalono nastgpujace rzedy opdznien: cena_pszenicy — 2, cena_zyta — 8§,
cena_trzody — 12, cena_bydla — 4. Uwzgledniajac jednocze$nie stopien
zintegrowania oraz rzad opdznien dla analizowanych zmiennych, dalszej
analizie beda poddawane nast¢pujace modele: cena_pszenicy — AR(2);
cena_zyta — AR(8); cena_trzody — AR(12); cena_bydia — AR(4).

Parametry modeli zostaly oszacowane za pomoca klasycznej metody
najmniejszych kwadratow. Réwnania modeli wraz z btedami szacunku
parametréw przedstawione sa ponizej. Zapisane rownania zawieraja tylko
te parametry, ktére okazaly si¢ istotne:

Cena_pszenicy y, =400+ 1,41y,_,-049y,_,

(L16)  (0,07) (0,07)

Cena_zyta

Cena_trzody

Cena_bydta

5, =248+ 1,44y, , —0,63y, ,+035y, ,
(0,93) (0,08) (0,14) (0,14)

5, =038+ 119y, 027y, ,-021y, ,
(0,14) (0,08) (0,12) 0,12)

v, =128y, _,-044y _,+022y, ,

(0,07) (0,12) (0,12)

Kolejnym etapem weryfikacji modeli bylo zbadanie wiasnosci reszt
modeli, w tym celu przeanalizowano wartosci funkcji autokorelacji oraz
funkcji autokorelacji czastkowej reszt modeli (rysunek 2)18.

'8 W praktyce na wykresach autokorelacji i autokorelacji czastkowej zaznacza sig grani-
ce wyznaczone przez podwojone warto$ci btedéw standardowych odpowiednio funkcji ACF
i PACF. Za wartosci rézne od zera uznawane sa te wspotczynniki, ktére przekraczaja zazna-
czone granice (Dudek 2005).
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Rysunek 2. Wykres funkcji autokorelacji ACF i autokorelacji czastkowej
PACF dla reszt modeli dla poszczegdlnych zmiennych
a) cena_pszenicy

0,2 WACF W PACF

-0,2

b) cena_zyta
0,2

B ACF H PACF

-0,2

¢) cena_trzody
0,2

0,1

0 -

-0,1

-0,2

d) cena_bydla
0,4

B ACF M PACF
0,2

1 2 3

0,2
Zrédto: obliczenia wlasne.

Ostatecznie modele przeszly pozytywnie etap weryfikacji. Moga by¢ za-
tem wykorzystane do celéw prognostycznych. Na rysunku 3 zaprezentowa-
no wartos$ci rzeczywiste oraz warto§ci wyréwnane wyznaczone na podsta-
wie oszacowanych modeli. Wykresy wskazuja na dobre dopasowanie mo-
deli do danych empirycznych, potwierdzaja to rOwniez warto$ci wspot-
czynnikéw determinacji, ktére wynosza odpowiednio: 0,92 dla modelu dla
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zmiennej cena_pszenicy, 0,93 dla zmiennej cena_zyta, 0,87 dla zmiennej
cena_trzody oraz 0,98 dla modelu dla zmiennej cena_bydta.

Rysunek 3. Empiryczne i wyrownane za pomocg modeli wartosci poszczegol-
nych zmiennych w okresie styczen 1996 — maj 2010
a) cena_pszenicy

d) cena_bydla

o L ety

Zrédto: obliczenia wlasne.

Po oszacowaniu modeli oraz wstgpnym sprawdzeniu ich jako$ci doko-
nano oceny doktadnosci prognoz. W tym celu obliczono mierniki ex post
doktadno$ci predykcji: sredni btad prognozy (ME), odchylenie standardowe
btedéw prognozy (RMSE), $redni bezwzgledny procentowy blad predykcji
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(MAPE) oraz wspétczynnik Theila (I). Wartoéci miar dla poszczegdlnych
modeli przedstawia tabela 2.

Tabela 2. Miary dokladno$ci prognoz dla oszacowanych modeli dla
poszczegolnych zmiennych

Zmienna | ME | RMSE | MAPE | I’ | I
cena_pszenicy | 0,00 3,21 3,87% | 0,83 | 0,91
cena_zyta 0,00 | 2,70 | 4,67% | 0,85 | 0,92
cena_trzody 0,00 | 0,19 4,29% | 0,83 | 0,91
cena_bydla 0,00 | 0,10 | 2,13% | 0,90 | 0,95

Zrédto: Obliczenia wiasne.

Poréwnujac warto$ci poszczegélnych miar dla kolejnych produktéw
wnioskujemy, ze uzyskane prognozy moga by¢ uznane za bardzo doktadne,
$wiadczy o tym fakt, ze $redni btad prognozy w calym analizowanym okre-
sie wynosi zero. Prognzowane warto$ci cen réznity si¢ od rzeczywistych
srednio o 3,21 PLN/100 kg w przypadku pszenicy; 2,70 PLN/100 kg — zyta,
0,19 PLN/1kg — trzody i 0,10 PLN/1kg w przypadku bydia. Wartos$ci te
moga wydawac si¢ duze w szczegdlnosci dla zmiennych cena_pszenicy
i cena_zyta, ale poréwnujac je z Srednimi cenami w skupie (wynosza one
odpowiednio: pszenica — 51,94 PLN/100 kg, zyto — 39,16 PLN/100 kg,
trzoda — 3,73 PLN/100 kg, bydlo — 3,29 PLN/100 kg) stanowia one nie-
wielki utamek tej ceny. Kolejna miara doktadno$ci prognoz — $redni bez-
wzgledny procentowy blad predykcji (ktéra informuje o procentowych
odchyleniach prognozy od rzeczywistej warto$ci zmiennej prognozowanej
dla kolejnych okreséw czasu) wskazuje, ze prognozowane ceny w okresie
weryfikacji r6znig si¢ od wartosci rzeczywistych o mniej niz 5%. Tak niska
warto§¢ MAPE pozwala na uznanie prognoz za dopuszczalne.

Tabela 3. Prognozy cen produktéw rolnych na 2010 rok
Wyszczeg6lnienie | VI | VII | VIII | IX X XI | XII

cena pszenicy 48,72149,69 50,32 (50,74 | 51,02 | 51,22 | 51,35

cena zyta 34,97|35,21 35,82 (36,77 |37,14|37,45 | 37,77
cena trzody 3,821 3,82| 3,86| 3,86| 3,81| 3,83 | 3,79
cena bydta 4,3 43 | 429| 4,28| 428| 4,28 4,27

Zrédto: Obliczenia wiasne.

Za pomoca oszacowanych modeli wyznaczono prognozy cen analizo-
wanych produktéw rolnych w skupie na okres czerwiec 2010 — grudzien
2010 rok, patrz tabela 3.



Efektywnos¢ modeli autoregresyjnych w prognozowaniu... 117

ZAKONCZENIE

Prowadzenie gospodarstwa rolnego w warunkach rynkowych, zwiazane
jest z ciaglym podejmowaniem decyzji r6znego rodzaju, ktére maja po-
$redni lub bezposredni wplyw na dochody z prowadzonej dziatalnosci.
Dynamicznie zmieniajace si¢ otoczenie gospodarstw rolnych oraz rosnaca
konkurencja powoduja, ze wybory dokonywane sa z niepewnoscia a skutki
tych wyboréw rozciagaja si¢ na wiele okreséw. Konieczno$¢ przygotowa-
nia si¢ na przyszte skutki dzisiejszych dziatah wymusza na osobach podej-
mujacych decyzje konieczno$¢ sporzadzania prognoz gospodarczych, a na
ich podstawie planéw dziatania. Wtascicel gospodarstwa rolnego, zajmuja-
cy sie czy to hodowla zwierzat, czy tez uprawa zboz, chce znaé przyszie
ceny produktéw rolnych aby méc odpowiednio wczesniej podja¢ odpo-
wiednie decyzje produkcyjne. Zatem gléwnym celem prognozowania
w takim przypadku jest wskazanie najbardziej prawdopodobnego przebiegu
w przysztosci zjawisk i proceséw gospodarczych oraz ewentualnych skut-
kéw podjetych dziatan. W pracy zaprezentowano mozliwo$¢ wykorzystania
modeli autoregresyjnych do prognozowania cen wybranych produktéw
rolnych w skupie. Z analizy wynika, ze modele te sa efektywnym narzg-
dziem krétkookresowego prognozowania cen. Efektywno$¢ oszacowanych
modeli przeklada si¢ na dobre dopasowanie modeli do danych empirycz-
nych — §wiadcza o tym wysokie warto$ci wspéiczynnikéw determinacji
(powyzej 0,85) oraz odpowiednio niskimi wartoSciami btedéw ex post.
Wyznaczone prognozy na okres czerwiec 2010 — grudzien 2010 utrzymuja
si¢ w ogélnej tendencji, ceny zb6z nieznacznie wzrosng natomiast ceny
zywca nie ulegna wigkszym zmianom.
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