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Produkcja rolna w Polsce
a eksport rolno-spozywczy

Streszczenie. Opracowanie ma na celu identyfikacje dynamicznej przyczyno-
wosci zachodzgcej pomiedzy wielkoscig produkcji rolnej w Polsce a eksportem
towaréw rolno-spozywczych. Identyfikacja wielkosSci i kierunku wplywu wskaza-
nych zmiennych moze postuzyc¢ do ksztaftowania polityki gospodarczej. Badanie
obejmuje lata 1991—2013 i opiera sie na danych FAQO; zastosowano w nim meto-
dologie VAR (wektorowej autoregresji). Dokonano m.in. analizy funkcji odpowiedzi
na impuls oraz dekompozycji wariancji btedéw prognoz zmiennych modelu VAR.

Wyniki badania wskazujg, z jednej strony, ze produkcja rolna w Polsce jest
ksztaftowana zaréwno przez opdznienia wiasne, jak i opbZnienia eksportu.
Z drugiej strony, eksport rolno-spozywczy pozostaje gtéwnie pod wplywem wia-
snej tendencji rozwojowej. Oznacza to, ze w modelu VAR eksport nalezy po-
strzegac jako czynnik priorytetowy (,bardziej egzogeniczny’).

Stowa kluczowe: model VAR, kointegracja, produkcja rolna, eksport rolno-
-Spozywczy.

JEL: C32, C39, N50, Q17

Miedzynarodowa wymiana ekonomiczna istotnie wptywa na gospodarke kaz-
dego kraju (Johnson, 2013). Chen (2009) podaje, ze zwiazki handlu zagranicz-
nego ze wzrostem gospodarczym byty przedmiotem zainteresowania ekonomi-
stéw od pojawienia sie pierwszych analiz w tym zakresie. Wspoiczesna literatura
przedmiotu wskazuje na eksport jako jeden z kluczowych bezposrednich czynni-
kéw przyspieszajgcych wzrost gospodarczy. Tym niemniej przytaczane sg row-
niez liczne przyktady zwigzkéw miedzy eksportem i wzrostem gospodarczym
niemajgcych odpowiedniego uzasadnienia teoretycznego bgdZz dostatecznego
udokumentowania empirycznego. Potencjalnie bardziej dalekosiezne skutki dla
gospodarki ma posrednie oddziatywanie na nig eksportu. Ekonomisci podkres$la-
ja jego wplyw na zwiekszenie inwestycji w gospodarce oraz pozytywne efekty
zwigzane ze wzrostem wydajnosci pracy.

Wsréd przedsiebiorstw eksportujgcych mozna obserwowaé dtugookresowe
efekty postepu technicznego, rozprzestrzeniajgce sie stopniowo na catg gospo-
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darke. Przedsiebiorstwa, ktére do pewnego stadium rozwoju dziatajg wytgcznie
na rynkach krajowych, a zamierzajg zdyskontowac¢ efekty zwiekszania skali pro-
dukcji, muszg wyjS¢ poza ograniczony rynek krajowy. De Melo i Robinson
(1990) zauwazajg, ze udziat w handlu miedzynarodowym (oprécz korzysci skali)
daje dodatkowe pozytywne efekty zewnetrzne, takie jak realokacja zasobow
i r6znego rodzaju efekty uczenia sie. Ugruntowata sie nawet hipoteza zaktadajg-
ca mozliwos¢ stymulacji wzrostu gospodarczego poprzez eksport. Wigze ona
polityke gospodarczg polegajgcg na pobudzaniu eksportu z jej pozytywnym
wplywem na przyspieszenie tempa wzrostu gospodarczego. W koncepcji wzro-
stu stymulowanego przez eksport postrzega sie tego rodzaju polityke gospodar-
czg jako czynnik przyspieszenia tempa wzrostu gospodarczego — oprocz czyn-
nikdw uznanych za tradycyjne mechanizmy wzrostu, takich jak kapitat, sita robo-
cza czy zasoby.

Dla oceny wptywu handlu miedzynarodowego na rozwoéj gospodarczy szcze-
golnie wazne sg tendencje dtugookresowe (van den Berg i Lewer, 2007). Pro-
gramy wzrostu gospodarczego opierajgcego sie na eksporcie siegajg XIX wieku.
Model wzrostu zaktadajgcy rozwéj wybranych dziatéw gospodarki poprzez eks-
port skutecznie realizowano w wielu krajach. W sprzyjajgcych warunkach rozwgj
dziatalnosci eksportowej pobudza catg gospodarke (Balassa, 1978). Ujecie tych
zaleznosci w formie modelowej nie jest proste i bywa, ze przynosi wieloznaczne
wyniki. Gurgul i Lach (2010) w poszukiwaniu czynnikdw wzrostu polskiej gospo-
darki uzyskali pozytywny wynik testow przyczynowosci zachodzgcej miedzy
tempem wzrostu PKB i tempem wzrostu eksportu. Carlin, Glyn i van Reenen
(1997) oceniaja, ze wspotzaleznosci miedzy zmianami produkcji i ich efektem na
rynku miedzynarodowym mozna dopatrywac sie jedynie w diugim okresie. Tych
konkluzji nie potwierdzajg jednak Meeusen i Rayp (2000).

Tradycyjne teorie handlu dotyczyty poziomu kraju, stad wiekszos¢ prob oceny
wptywu miedzynarodowej wymiany handlowej na gospodarke ma charakter ma-
kroekonomiczny. Nowe nurty sg nakierowane na mikroekonomiczne zrédfa wy-
miany miedzynarodowej. Strategie dynamizacji gospodarki oparte na rozwoju
eksportu prowadzg do implikacji efektow krotko- i dtugookresowych. Praktyka
wskazuje, ze bodzce krétkookresowe dla dziatalnosci eksportowej szybko wyga-
sajg bez interwencji panstwa (Wzigtek-Kubiak, 1994). Dtugookresowo proek-
sportowa koncepcja rozwoju przyczynia sie do poprawy struktury alokacji czyn-
nikdw produkcji w poszczegdlnych dziatach gospodarki (Agarwala, 1983). Wdro-
zenie strategii rozwoju dynamizowanej eksportem jest warunkowane osiggnie-
ciem przez dziatalnos¢ eksportowg dostatecznego poziomu konkurencyjnosci
miedzynarodowej. Laczy sie to z selektywnoscig polityki przemystowej (wsparcie
dziatalnosci eksportowej) i prowadzi do przeksztatcenia struktury gospodarki.
Wspotczesnie jednak mozna obserwowaé szereg kontrowersji wokét polityki
przemystowej — jej koncepciji, znaczenia i funkgciji.

W krajach rozwinietych produkty spozywcze charakteryzujg sie niskg ela-
stycznoscig dochodowg popytu, co ogranicza stymulacyjny efekt rozwoju rynku
dla produkcji. Helpman i Krugman (1985) wskazujg na eksport jako sposdb po-
konania ograniczen rynku wewnetrznego. Dowodzg takze, ze wzrostowi gospo-
darczemu towarzyszy zwiekszenie dynamiki eksportu. Zwigkszanie eksportu
zywno$ci i innych towaréw pochodzenia rolniczego otwiera przed krajowymi
producentami mozliwosci rozwijania produkcji (Xiao i Reed, 2007); z tego powo-
du rosnacy od kilku lat polski eksport postrzegany jest jako czynnik rozwoju kra-
jowej gospodarki rolno-spozywczej. Niemniej jednak stopniowa utrata przewagi



60 Wiadomosci Statystyczne nr 4 (683), 2018

konkurencyjnej polskich producentéw wigze sie z koniecznoscig poszukiwania
nowych rynkéw zbytu celem podtrzymania wzrostu gospodarki rolno-spozywczej
(Herzer i Nowak-Lehnmann, 2006). W zadnych analizach tendencji rozwojowych
rolnictwa nie mozna ignorowa¢ zagadnienia regulacji i wsparcia tego dziatu go-
spodarki przez polityke publiczng. Nieraz juz doprowadzato to bowiem do struk-
turalnej nierbwnowagi w miedzynarodowym obrocie produktami rolnymi (Morley
i Morgan, 2008).

Celem opracowania jest préba identyfikacji kierunku przyczynowosci zacho-
dzgcej migedzy poziomem eksportu produktéw rolno-spozywczych' a wartoscig
produkc;ji rolnej w Polsce. Do weryfikacji hipotezy o ich wzajemnym oddziatywa-
niu wykorzystano metody analizy szeregdéw czasowych, w szczegdlnosci meto-
dologie wektorowej autoregresji (VAR). Charakterystyke metodologii VAR wraz
Z jej zastosowaniem do analizy probleméw ekonomicznych mozna znalez¢
m.in. w pracach: Bernanke (1986), Blancharda i Watsona (1986), Charemzy
i Deadmana (1992) oraz Endersa (1995). Omawiane tu badanie oparto na
danych dotyczgcych produkcji rolnej w Polsce oraz eksportu i importu rolno-
-spozywczego w ujeciu wartosciowym, uzyskanych z bazy statystycznej FAO.
Dane Zrodtowe majg charakter roczny, a analiza obejmuje lata 1991—2013.
Na podstawie powyzszych informacji oszacowano warto$¢ eksportu netto.
W modelu VAR wykorzystano takze zmienng zero-jedynkowg (K2008), ktora
przyjmowata wartos¢ 1 wytgcznie w roku 2008, kiedy obserwowano szczegol-
nie silne efekty wplywu kryzysu finansowego na wielko$¢ miedzynarodowej
wymiany handlowej. Wprowadzenie zmiennej K2008 pozwolito dokonaé korek-
ty uwzgledniajacej skutki miedzynarodowego kryzysu finansowego — wyelimi-
nowanie wptywu tego incydentalnego zjawiska na trend badanych procesow.

METODA BADAWCZA

Nie ulega watpliwosci, ze modelowanie relacji dtugookresowych ma w eko-
nomii duze znaczenie, szczegdlnie w odniesieniu do probleméw makroekono-
micznych. Wersje dtugookresowe modeli ekonomicznych odpowiadajg stanowi
stacjonarnemu (Granger, 1991; McAdam, 1998). Do zaprezentowania stanu
réownowagi dtugookresowej mozna wykorzystaé rownanie relacji kointegracyjne;.

Kointegracje ocenia sie zwykle za pomocg testu Engle’a-Grangera (Engle
i Granger, 1987) lub metody Johansena (1988). Z uwagi na to, ze podejscie
Engle’a-Grangera stato sie przedmiotem krytyki (Kusidet, 2000), a jego stabosci
udato sie przezwyciezy¢ w metodzie Johansena, powszechng akceptacje zysku-
je ta druga. Do badania kointegracji wykorzystuje sie tu modele VAR. Model
o charakterze wieloréwnaniowym w formie zwartej mozna zapisa¢ w postaci
wyrazenia:

k
X, = Ayd, +ZAkxt_k +E t=12.,T 1)

i=1

" Okreslenia ,eksport” oraz ,import” uzywane w dalszej cze$ci opracowania odnoszg sie wylgcznie
do towaréw pochodzenia rolniczego, nie do catosci miedzynarodowej wymiany handlowej.
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gdzie:

x, — wektor obserwacji n zmiennych modelu x; = [x1;, X3¢, ) Xnel's

d, — wektor deterministycznych skfadnikdw réwnan (wyraz wolny, zmienna
czasowa itp.),

A, — macierz parametréw zmiennych wektora d,,

A; —macierze parametrow opoznionych zmiennych wektora x, (nie zawierajg
elementéw zerowych),

&, — wektory stacjonarnych zaktécen losowych: &, = [&14, Eapy ey Ene ]

W celu zastosowania modelu VAR do badania kointegracji konieczne jest
przeksztatcenie go do modelu korekty btedem (VECM) o postaci (Johansen,
1995):

k-1
Axt = ‘{lodt + th—l + Z HiAxt_i + ers (2)

=1

gdzie:

k
H=ZAi—1,
i=1

¥ — macierz parametréw zmiennych wektora,

W procedurze Johansena mozna, bazujgc na réwnaniu (2), wykorzysta¢ do
badania kointegracji rzad macierzy I1, ktéry jest rowny liczbie niezaleznych wek-
toréw kointegrujgcych.

Modele VAR nalezy tworzy¢é na podstawie zmiennych stacjonarnych. Box
i Jenkins (1970) definiujg stacjonarnos¢ szeregu czasowego jako stan réwno-
wagi statycznej. W ocenie zatozenia stacjonarnosci odwotano sie do hipotezy
pierwiastkéw jednostkowych. Badanie przeprowadzono za pomocg testu Kwiat-
kowskiego-Phillipsa-Schmidta-Shina (KPSS) (Kwiatkowski, Phillips, Schmidt
i Shin, 1992), a rezultat weryfikowano testem o przeciwnej hipotezie zerowej,
z zastosowaniem rozszerzonego testu Dickeya-Fullera (ADF).

HANDEL ZAGRANICZNY TOWARAMI ROLNO-SPOZYWCZYMI
A WARTOSC PRODUKCJI ROLNEJ W POLSCE

W badaniu relacji miedzy wielko$cig produkcji rolnej w Polsce a eksportem
produktéw rolno-spozywczych wykorzystano 23 obserwacje (lata 1991—2013).
Ksztattowanie sie zmiennych opisujgcych te relacje przedstawiono na wykr. 1.
W 1991 r. wsrdd rozpatrywanych zmiennych najwyzszg warto$¢ przyjmowata
produkcja rolna (oznaczona jako produkcja lub p). Eksport rolno-spozywczy (eks-
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port lub e) stanowit jedynie 18% wartosci produkcji. Porownywalny rozmiar osiggat
import rolno-spozywczy (import lub i). Rok 1991 jako jedyny w okresie do 2002 r.
charakteryzowat sie nadwyzkg w handlu zagranicznym towarami rolno-spo-
zywczymi. W kolejnych latach, wobec szybko rosngcego eksportu, notowano wy-
tacznie dodatnie wartosci eksportu netto (eksport netto lub n). W okresie badania
eksport i import cechowaty sie¢ podobng dynamikg. Eksport wzrést 16 razy.
W tym samym czasie produkcja rolna zwigekszyta sie 0 264%. Zrédet dynamiki
eksportu nie nalezy zatem upatrywa¢ wylgcznie we wzroscie krajowej produkcji
rolnej, lecz takze w szybko rosngcym imporcie. Mimo 16,5-krotnego zwiekszenia
sie importu w latach 1991—2013 w kategoriach bezwzglednych przyrost eksportu
byt wyzszy.

Wykr. 1. ZMIENNE OPISUJACE ZWIAZKI PRODUKCJI ROLNEJ Z OTOCZENIEM
MIEDZYNARODOWYM
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Zr 6 dto: opracowanie wiasne.

Ze wzgledu na specyfike opisu modelowego kluczowego znaczenia nabiera
ustalenie charakteru proceséw generujgcych poszczegoélne zmienne. Analiza
wizualna dokonana na podstawie wykreséw nie moze by¢ rozstrzygajgca, nie-
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mniej jednak dostarcza wartosciowych sugestii. W przebiegu zmiennej produk-
cja na pierwszy plan wysuwajg sie nieregularnosci, co — wzigwszy pod uwage
znamiona tendencji rozwojowej — prowadzi do wniosku, ze mamy do czynienia
z procesem stochastycznym z dryftem. Relatywnie wysoki stopien regularnosci
ksztattowania sie tendencji rozwojowej zmiennej eksport sugeruje jej wyprowa-
dzenie z trendu deterministycznego. Podobny charakter zdaje sie mie¢ zmienna
import. Wobec niejednoznacznego przebiegu zmiennej eksport netto nie jest
mozliwe sformutowanie wigzgcej opinii 0 charakterze generujgcego jg procesu.

Analiza szeregbéw czasowych prowadzi do wniosku o ich niestacjonarnosci.
Tym niemniej to wstepne spostrzezenie wymaga weryfikacji formalnej. Badanie
stacjonarnosci przeprowadzono z zastosowaniem testu KPSS. Hipoteza zerowa
zaklada, Zze badany proces jest stacjonarny; oszacowania statystyki testowej
przekraczajgce wartosci krytyczne prowadzg do jej odrzucenia. Wyniki weryfika-
cji zatozenia stacjonarnosci na podstawie testu KPSS przedstawiono w tabl. 1.
Zwyczajowo stopieh zintegrowania zmiennych podlega réwnolegle krytycznej
ocenie testem o hipotezie odwrotnej; w omawianym badaniu uzyto rozszerzone-
go testu Dickeya-Fullera (ADF). Jego hipoteza zerowa zaktada wystepowanie
pierwiastka jednostkowego, co oznacza zintegrowanie badanego procesu
(w tym przypadku — w stopniu pierwszym /(1). Testowania stopnia integraciji
zmiennych dokonano w dwodch wariantach: dla procedury z wyrazem wolnym
oraz z wyrazem wolnym i trendem liniowym (tabl. 1).

TABL. 1. WYNIKI TESTOW STACJONARNOSCI

Zmienne Poziom zmiennych Pierwsze réznice
a — test z wyrazem wolnym
b — test z wyrazem wolnym i trendem
liniowym statystyka p-value statystyka p-value
¢ — test bez trendu deterministycznego testu testu
d — test z trendem deterministycznym
Na podstawie rozszerzonego testu Dickeya-Fullera (ADF)'
ProduKCla ....cccceveceeeeeceeesiineennnn a -0,7898 0,8023 -5,5472 < 0,0000
b -2,1501 0,4918 —5,7345 < 0,0000
EKSPOIT ... a 3,9105 >0,1000 -1,9104 0,3214
b 0,1735 0,9960 -3,5539 0,0592
eksport netto ............cccoceveevienens a 2,5356 0,9999 -2,1397 0,2323
b -0,3396 0,9835 -3,0639 0,1150
IMPOIT ..o a 0,9633 0,9944 —4,0136 0,0061
b —-0,9599 0,9296 —4,3721 0,0023
Na podstawie testu KPSS?
ProdukCla ......ccovceeeevceeainieeene. c 0,9546 <0,0100 0,0823 >0,1000
d 0,2029 0,0130 0,0468 >0,1000
EKSPOIT ... c 1,0763 <0,0100 0,8441 <0,0100
d 0,3044 <0,0100 0,0759 >0,1000
eksport Netto .........cccceecveceeancnn, c 1,0022 <0,0100 0,6306 0,0220
d 0,2500 <0,0100 0,0682 >0,1000
IMPOIt ..o c 1,0651 <0,0100 0,3724 0,0920
d 0,2836 <0,0100 0,0739 >0,1000

1, 2 Hipoteza zerowa: 1 — wystepuje pierwiastek jednostkowy; proces /(1), 2 — szereg czasowy jest stacjonar-

ny.
Zr6dto: opracowanie wiasne.
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Wyniki obu procedur testowania stopnia integracji zmiennych prowadzg do
analogicznych konkluzji, z wyjatkiem rozstrzygniecia odnosnie do eksportu netto
(zmiennej tej jednak nie uwzgledniono w modelu VAR w kolejnych etapach po-
stepowania). W przypadku oryginalnych postaci zmiennych hipotezy o ich sta-
cjonarnosci zostaty zakwestionowane. Jedynie w odniesieniu do eksportu wpro-
wadzenie tendencji rozwojowej do badanej relacji prowadzi do konkluzji o tren-
dostacjonarno$ci zmiennej. Przeksztatcenie surowych danych przez réznicowa-
nie czyni zados¢ warunkowi stacjonarno$ci (z wyjatkiem eksportu netto — test
ADF). W wyniku oceny réznych konfiguracji projektowanego systemu wektoro-
wej autoregresji zmienng eksport netto wtgczono do modelu jako komponent
deterministyczny, z uwagi na jego warto$¢ informacyjna.

Do identyfikacji charakteru wspotzaleznosci miedzy zmiennymi opisujgcymi
relacje produkcji polskiego rolnictwa z handlem zagranicznym towarami pocho-
dzenia rolniczego zastosowano metode Johansena. Po rozwazeniu réznych
konfiguracji za najbardziej znaczgcg uznano kombinacje zmiennych produkcja
oraz eksport. Jako sktadniki deterministyczne wyznaczono trend (nieograniczo-
ny) oraz wyraz wolny (—366,204). Wyniki oceny rzedu macierzy II przedstawio-
no w tabl. 2.

TABL. 2. BADANIE KOINTEGRACJI PRODUKCJI ROLNEJ (p) ORAZ EKSPORTU
PRODUKTOW ROLNO-SPOZYWCZYCH (e) ZA POMOCA TESTU JOHANSENA

Statystyka testowa
Rzad macierzy Wartos¢ whasna
Atrace p-value Amax p-value
0,3955 11,7010 0,3379 11,0760 0,3113
0,0280 0,6254 0,4290 0,6254 0,4290

Zré6dto: jak przy wykr. 1.

Wartosci statystyki testowej A;qce = 11,7010 (p = 0,3379) oraz A, = 1,0760
(p = 0,3113) wskazujg na zerowy rzgd macierzy IT. Wobec malejgcego uszere-
gowania elementéw macierzy IT oznacza to niewystepowanie niezaleznych wek-
torow kointegrujacych. Zerowy rzad macierzy IT w tescie Johansena jest réwno-
czesnie rekomendacjg oparcia dalszego badania na modelu VAR dla przyrostéw
zmiennych o postaci rownania (1).

Koncepcja tego modelu na etapie testu kointegracji wymaga ustalenia optymal-
nego rzedu opdznienia. Przyjeto potencjalnie najdtuzsze opdznienie k = 2 i doko-
nano odpowiednich obliczen (tabl. 3) w celu wskazania optymalnego ksztattu mo-
delu.

TABL. 3. SZACOWANIE RZEDU OPOZNIENIA MODELU VAR

Opoéznienie loglik p(LR) AlC BIC HQC
T -337,230 X 34,523 34,921 34,600
2 e -330,747 0,011 34,2742 34,8722 34,3912

a — najlepsza (minimalna) warto$¢ dla poszczegdlnych kryteriéw informacyjnych.
U w a g a. loglik — iloraz wiarygodnosci LR, p(LR) — poziom istotnosci dla statystyki LR, AIC — kryterium
Akaikego, BIC — bayesowskie kryterium Schwarza, HQC — kryterium Hannana-Quinna.

Zro6dto:jak przy wykr. 1.
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Wszystkie uwzglednione kryteria informacyjne sugerujg wybor k = 2 jako rze-
du opdznienia. Préby stworzenia modelu opartego na drugim rzedzie opdznienia
wptynely na pogorszenie jego wiasnosci. Dodatkowo, test ilorazu wiarygodno$ci
modelu VAR jako catoéci, weryfikujacy hipoteze zerowa, ze najdtuzsze opdznie-
nie wynosi 1 (wobec hipotezy alternatywnej, ze najdtuzsze opdznienie wynosi 2),
nie potwierdzit jednoznacznie tezy o drugim rzedzie opdznienia (k = 2) modelu
wobec wartosci statystyki testowej chi-kwadrat (4) = 8,9587 (p = 0,0621).

Z powyzszych przyczyn, z empirycznie dobranym pierwszym rzedem opéz-
nienia (k = 1), oszacowano parametry dwoch réwnan VAR o postaci (1), gdzie:
x; = [4p, 4e], D, = [const, An, Kr]. Parametry modelu dla réwnan zmiennych Ap
i de przedstawia tabl. 4.

TABL. 4. OSZACOWANIA PARAMETROW ROWNAN MODELU VAR

Zmienne Wspotczynnik stan3;?'30wy igﬁzﬁz p-value
Réwnanie zmiennej Ap
185,9680 424,4610 0,4381 0,6672
-0,5252 0,2123 —2,4731 0,0250
1,9392 0,6538 2,9661 0,0091
-1,8474 0,6219 -2,9704 0,0090
-8583,0800 710,1340 -12,0866 0,0000
Roéwnanie zmiennej de
COMSE e 331,5850 154,8770 2,1410 0,0480
AP 1 -0,1688 0,1147 -1,4719 0,1605
A 1 i 1,0740 0,2683 4,0027 0,0010
AN i 0,0253 0,3082 0,0823 0,9355
K2008 .....coooiiiiiiiiii -3429,6200 347,2320 -9,8770 0,0000

Zré6dto: jak przy wykr. 1.

Ocene strony formalnej modelu umozliwiajg wartosci statystyki zamieszczone
w tabl. 5. Test portmanteau, wobec nieodrzucenia hipotezy o niewystepowaniu
autokorelacji reszt w modelu VAR, wskazuje na ogolng poprawnos¢ modelu. Do
podobnego wniosku prowadzi wynik testu autokorelacji reszt Ljung-Boxa po-
przez konkluzje o niezalezno$ci przyrostbw w modelu VAR. Test Doornika-
-Hansena nie wskazuje na naruszenie zatozenia normalnosci rozktadu reszt
modelu. Uprawnione jest zatem twierdzenie o spetnieniu przestanek warunkuja-
cych estymacje modeli dla danych o charakterze szeregéw czasowych. Rezultat
testu CUSUM nie daje podstaw do kwestionowania hipotezy o stabilnosci para-
metréw obu réwnan w czasie. Ze wzgledu na wysokie wartosci wspoétczynnika
determinacji (w przypadku tego typu modeli) zakres wyjasnianej zmiennosci
nalezy uznac¢ za wysoce korzystny.
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TABL. 5. OCENA POPRAWNOSCI MODELU VAR

Test i jego hipoteza zerowa Wartos¢ statystyki p-value
Portmanteau: w modelu VAR nie wystepuje autokorelacja
reszt dowolnego rzedu (budowa modelu jest poprawna) LB(3) = 18,5450 0,2930
Autokorelacji reszt Ljung-Boxa: autokorelacja rzedu k=1
jest nieistotna (przyrosty sa niezalezne) — réwnania
ZMIENNYCN: AP et Q' =0,0367 0,8480
A e Q'=0,0180 0,8930
8 e Q'=0,0180 0,8930
Normalnosci reszt Doornika-Hansena: reszty majg wielo-
wymiarowy rozktad Normalny ..........cccccceeveeneeiiieneneeeee x%(4)=4,3756 0,3575
Efektu ARCH: niestata wariancja skfadnika losowego nie
wystepuje — réwnania zmiennych: Ap LM =0,1913 0,6617
Ae LM =0,0073 0,9314
CUSUM: stabilno$¢ parametrow modelu — réwnania zmien-
nych: Ap t(15) =-0,3144 0,7575
Ae t(15) = 0,2923 0,7741

Zro6dto:jak przy wykr. 1.

R%*=0,6489
R?=0,6960

Uzyskane rozwigzanie jest rozwigzaniem szczegolnym modelu VAR, a ele-
menty wektora x; sg zbiezne. Swiadczg o tym pierwiastki réwnania charaktery-
stycznego lezgce wewnatrz kota jednostkowego (wykr. 2).

Wykr. 2. PIERWIASTKI ROWNANIA CHARAKTERYSTYCZNEGO VAR

-0,28

Zrodto:jak przy wykr. 1.

' 0,83

1,0
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Warto$¢ skorelowania zmiennych z macierzy wariancji i kowariancji dla reszt
poszczegolnych réwnan (0,732) potwierdza teze o zasadno$ci podejmowania
wysitkow celem formalizacji opisu w postaci modelu. System réwnan VAR zbu-
dowany dla badanej relacji umozliwia testowanie nastepujgcych hipotez:

e réwnanie zmiennej Ap: dAe— Ap — przyrosty eksportu nie sg przyczyng przy-
rostow produkci;

e réwnanie zmiennej de: Ap— Ae — przyrosty produkcji nie sg przyczyng przy-
rostéw eksportu.

W réwnaniu zmiennej Ap test F dla hipotezy o braku restrykcji pozytywnie wery-
fikuje teze o wplywie opdznier na wartoéci biezgce zmiennej zaleznej zaréwno
zmiennej 4p (F(1, 16)=6,1161, p=0,0250), jak i zmiennej de (F(1, 16)=8,7975,
p=0,0091). W roéwnaniu wystepujg takze dwie wysoce istotne statystycznie
zmienne egzogeniczne: przyrosty eksportu netto (4n) i K2008, ktéra wprowadza
korekte uwzgledniajgcg nastepstwa swiatowego kryzysu finansowego. W réwna-
niu opisujgcym przyrosty eksportu (de) test F dla hipotezy o braku restrykcji skut-
kuje odrzuceniem hipotezy o ksztattowaniu modelowanej zmiennej przez opdznie-
nia 4p (F(1, 16)=2,1664, p =0,1605).

W réwnaniu zmiennej de test przyczynowo$ci dowodzi natomiast istotnosci
opoznien zmiennej zaleznej dla jej aktualnych wartosci (F(1, 16)=16,022,
p =0,0010), co skutkuje wnioskiem o ksztattowaniu eksportu gtéwnie przez wias-
ng tendencje rozwojowa. W réwnaniu tym wystepujg te same zmienne egzoge-
niczne, co w rownaniu (4p), przy czym zmienna 4n nie jest istotna statystycznie.
W konteks$cie analizy przyczynowosci zmienng priorytetowg w modelu VAR zda-
jg sie byC przyrosty eksportu (4e), co mozna zapisac jako: de — Ap. Ten kieru-
nek relacji wspiera teze o stymulacyjnej roli eksportu rolno-spozywczego na
wielko$¢ produkgcji rolnej w Polsce.

Ocene wptywu na model VAR impulséw wywodzonych z jego zmiennych
umozliwia funkcja odpowiedzi na impuls (IRF). Funkcje takg oszacowano dla
kolejnych dziesieciu okresdw rocznych po wystgpieniu w zmiennych impulsu
réwnego jednemu odchyleniu standardowemu ze strony zaburzen §lp, &, War-

tosci funkcji IRF przedstawiono na wykr. 3, ukazujgc sposéb reakcji modelu na
wystgpienie impulsu z jego sktadowej oraz tryb powrotu do stanu réwnowagi
dtugookresowej.

Jak stwierdzono wczesniej, model VAR charakteryzuje sie zbieznoscig i sta-
bilnoscig, niemniej jednak w okresie prognozy funkcja IRF nie osigga catkowitej
zbieznosci. Taki ksztatt relacji nalezy zinterpretowaé w kategoriach dlugiego
okresu oddziatywania zmian w poszczegdélnych zmiennych modelu. Impulsy
wywodzone z obu zmiennych sg podtrzymywane przez caty okres prognozy,
niemniej jednak efekty zaburzenia osiggajg najwyzsze wartosci w pierwszym
i drugim roku, po czym stopniowo zanikajg. Efekty poszczegolnych zrodet impul-
Su sie roznig. Reakcja systemu na impuls z eksportu narasta w pierwszym roku
oraz jest podtrzymywana w stosunkowo duzej wartosci w roku drugim. W kolej-
nych okresach model stopniowo zmierza do stanu rownowagi. Odpowiedz mo-
delu na impuls z produkgcji jest maksymalna w pierwszym roku i szybko wygasa.
W drugim roku rozpoczyna sie proces stopniowego powrotu systemu do stanu
réwnowagi. Efekt zaburzenia w zmiennych jest silniejszy w produkcji niz w eks-
porcie.
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Wykr. 3. FUNKCJA ODPOWIEDZI NA IMPULS W MODELU VAR

Odpowiedz Ap na impuls z Ap Odpowiedz Ap na impuls z Ae
min USD min USD

1600 900
1400 800
1200 700
600

1000
500

800
400
600 300
400 200
200 100
0 0

0 2 4 6 8 10 0 2 4 6 8 10
okresy roczne okresy roczne
Odpowiedz Ae na impuls z Ap Odpowiedz Ae na impuls z Ae
min USD min USD

500 500
450 450
400 400
350 350

300
300

250
250

200
150 200
100 150
50 100

0 2 4 6 8 10 0 2 4 6 8 10
okresy roczne okresy roczne

Zr6dto:jak przy wykr. 1.

Rozszerzeniem badania przyczynowosci zachodzacej miedzy zmiennymi
modelu VAR jest analiza dekompozycji wariancji. W tabl. 6 przedstawiono rezul-
taty dekompozycji prognoz sktadowych dla obu porzadkéw zmiennych, ponie-
waz kolejnos¢ réwnan w modelu moze wptyng¢ na wyniki przez nadanie priory-
tetu zmiennym. Z uwagi na cel badania najbardziej interesujgcy jest udziat
zmiennych w ostatnim okresie prognozy. Stabilizacja udziatu dokonuje sie szyb-
ciej w przypadku priorytetu zmiennej de. Po petnej stabilizacji w ostatnim roku
prognozy najwyzszy udziat w poszczegdlnych réwnaniach majg zmienne objas-
niane w danym rownaniu. Dodatkowo zmiana porzadku zmiennych wywiera
znaczny wptyw na wyniki dekompozycji. Uogdlniajgc je, mozna konkludowac, ze
silniejszy wptyw na model wywiera zmienna 4e. Ponadto, wobec wptywu priory-
tetu zmiennych na reakcje modelu, do ostatecznego wnioskowania nalezy wyko-
rzysta¢ dane z tabl. 7, ktéra — na podstawie obu porzadkéw zmiennych —
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przedstawia minimalne, maksymalne oraz usrednione wartosci udziatéw w ana-
lizie dekompozyciji dla ostatniego okresu prognozy.

TABL. 6. DEKOMPOZYCJA WARIANCJI BLEDOW PROGNOZ ZMIENNYCH MODELU VAR

Rdéwnania zmiennych

Ap Ae
Okresy roczne udziat wariancji zmiennej udziat wariancji zmiennej
btad w % btad w %
standardowy standardowy
Ap Ae Ap Ae
Porzadek zmiennych: Ap, de
1486,74 100,00 0,00 672,40 53,54 46,46
1740,79 73,93 26,07 878,29 41,36 58,64
1862,27 70,36 29,64 993,46 39,64 60,36
1943,85 66,75 33,25 1066,56 38,38 61,62
1997,61 64,94 35,06 1114,35 37,79 62,21
2034,24 63,71 36,29 1146,36 37,41 62,59
2059,24 62,92 37,08 1168,05 37,17 62,83
2076,41 62,39 37,61 1182,86 37,02 62,98
2088,24 62,04 37,96 1193,03 36,92 63,08
2096,41 61,80 38,20 1200,04 36,85 63,15
Porzadek zmiennych: Ae, Ap

672,40 100,00 0,00 1486,74 53,54 46,46

878,29 96,20 3,80 1740,79 56,76 43,24

993,46 96,14 3,86 1862,27 62,14 37,86
1066,56 95,91 4,10 1943,85 64,62 35,38
1114,35 95,82 4,18 1997,61 66,26 33,74
1146,36 95,76 4,24 2034,24 67,27 32,73
1168,05 95,73 4,27 2059,24 67,94 32,06
1182,86 95,70 4,30 2076,41 68,38 31,62
1193,03 95,69 4,31 2088,24 68,68 31,32
1200,04 95,68 4,32 2096,41 68,88 31,12

Zro6dto:jak przy wykr. 1.

TABL. 7. MINIMALNE, MAKSYMALNE | SREDNIE WARTOSCI DEKOMPOZYCJI BLEDOW
PROGNOZ ZMIENNYCH MODELU VAR

Roéwnania zmiennych

Udziat zmiennych

min max X min max x
AP o 31,12 61,79 46,46 38,20 68,87 53,54
A8 it 4,32 36,84 20,58 63,15 95,67 79,41

Zro6dto:jak przy wykr. 1.

Na podstawie wartosci $rednich udziatu zmiennych mozna wyprowadzic¢
wniosek o ,wiekszej egzogenicznosci” zmiennej de (wobec jej wiekszego wktadu
w przypadku obu réwnan). Konkluzja ta jest zbiezna z wynikami testow przyczy-

NOWOSCi.
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Podsumowanie

Model wektorowej autoregresji mozna zdefiniowaé poprzez odwotanie sie do
0golnej postaci modelu autoregresyjnego z rozktadem opéznien, ktéry dopusz-
cza wiele zmiennych endogenicznych. Powigzania miedzy réwnaniami VAR
znajdujg odzwierciedlenie w zaleznosciach pomiedzy sktadnikami losowymi
réwnan. Prosta budowa modelu nie powoduje konieczno$ci dociekania charak-
teru ekonomicznej struktury powigzan miedzy zmiennymi, jednak oparcie meto-
dologii VAR we wczesnym stadium jej rozwoju na wiasno$ciach statystycznych
modelu stato sie podstawg krytyki (zarzut ateoretycznosci). Na sktadowe modelu
zwykle nie naktada sie restrykcji zerowych celem unikniecia btedow specyfikaciji,
ktére mogg prowadzi¢ do pominiecia istotnych informacji. Metodologia VAR jest
ukierunkowana na wytowienie istotnych wspétzaleznosci pomiedzy zmiennymi.
Rozszerzenie w klasycznej formie ateoretycznego modelu VAR o zmienne eg-
zogeniczne jest niekwestionowanym nawrotem ku idei modeli strukturalnych.
Strukturalizacja VAR poszerza mozliwosci interpretacji ekonomicznej zaréwno
kazdej ze sktadowych, jak i oceny kompleksowej. Ewolucja modeli VAR sprawi-
ta, ze mozna je wykorzystaé do reprezentacji teorii ekonomicznej. Dzigki temu
staty sie one alternatywg dla klasycznych modeli strukturalnych, wyrafinowanym
narzedziem analizy polityki ekonomiczne;.

Badanie kierunku przyczynowosci zachodzacej miedzy wielkoscig produkciji
polskiego rolnictwa a eksportem towaréw rolno-spozywczych wykazato wyste-
powanie znaczgcych efektdw. Zastosowanie w przypadku danych o charakterze
szeregow czasowych wielorownaniowej metodologii — wektorowe] autoregresiji
— pozwolito nie tylko na skwantyfikowanie sity oddziatywania zmiennych, lecz
takze umozliwito testowanie hipotez dotyczgcych przyczynowosci we wzajem-
nych relacjach. Test przyczynowosci wykazat, ze produkcja rolna ksztattowana
jest zaréwno przez wiasng tendencje rozwojows, jak i wptyw opdznionych war-
tosci eksportu. Natomiast eksport rolno-spozywczy podlega gtéwnie wplywowi
wlasnego trendu. Prowadzi to do wniosku o wyzszej priorytetowos$ci eksportu
w modelu VAR — ,wiekszej egzogenicznosci” tej zmiennej. Ta konkluzja po-
twierdza wyniki testow przyczynowos$ci oraz badania przebiegu funkcji odpowie-
dzi na impuls, eksport zatem nalezy uzna¢ za czynnik bardziej niezalezny, trud-
niej poddajacy sie wptywowi polityki ekonomicznej. Niemniej jednak wzrost eks-
portu mozna postrzegaé jako narzedzie stymulacji produkcji rolnej. Z badania
przebiegu funkcji IRF wynika, ze efekt stymulacyjny eksportu w odniesieniu do
produkcji jest krétkotrwaty. Analiza tej funkcji sugeruje, ze wzrost eksportu zna-
czgco stymuluje przyrost produkcji rolnej do dwéch lat od momentu wystgpienia
impulsu.

dr hab. Jacek Strojny — Uniwersytet Rolniczy w Krakowie
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Summary. The research is aiming at the identification of the dynamic causali-
ty between agricultural production in Poland and exports of agri-food goods.
Identification of the magnitude and direction of these variables may be used for
economic policy forming. The study covers the period of 1991—2013 and is
based on the data from the FAO; the research employs the vector autoregres-
sion methodology (VAR). The study comprises, among others, the analysis of
the impulse response function and variance decomposition of forecasts’ errors of
VAR model variables.

The results of the research show that agricultural production in Poland is
shaped by both own and exports delays. On the other hand, agri-food exports
are mainly influenced by their own development trends. This means that, in the
VAR model, exports should be seen as a priority ('more exogenous’).

Keywords: VAR model, cointegration, agricultural production, agri-food ex-
ports.





