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1. Wprowadzenie

Istniejg liczne analizy wydajnosci technicznej i ekonomicznej rolnictwa krajow
Europy srodkowej i wschodniej (CEEC). Ponadto szeroko stosowane byly zaréwno
podejscia nieparametryczne, ale deterministyczne (DEA), jak i podejécia stocha-
styczne, ale parametryczne (SFA) [4, 6, 12, 14]. W wickszosci przypadkéw oprécz
zakresu niewydajnosci okreslane byty réwniez jej powody. Jednak w naszej opinii
analizy te napotykaja na powazne problemy, ktdre utrudniajg jasng interpretacje
wskaznikéw niewydajnosci i dedukcje zaleceri polityki.

Niniejsza praca omawia problem réznorodnosci gospodarstw rolnych. Zwykle
SFA i DEA zakladaja, ze gospodarsiwa rolne nie sg réznorodne, lecz niewydajne,
poniewaz wszystkie poziomy niewydajnosci sa oceniane przez zaloZenie, Ze jedno-
rodna technologia jest dostgpna dla wszystkich producentéw. To z kolei sugeruje, ze
wplyw niewydajnosci w rolnictwie krajow CEEC jest zbyt wysoko oceniany, oraz
dodatkowo, ze przyczyny niewydajnosci moga nie by¢ whasciwie okreslone.

Uzywamy wykazu losowych wspélczynnikéw dla technologii produkcji, ktory
zapobiega skrzywieniu réznorodnoscig. Co wiecej, postepujemy zgodnie z po-
dejéciem opracowanym przez Alvareza et al. [2, 3]. Nasze praktyczne wdrozenie
dotyczy polskiego rolnictwa, czesto okreslanego jako ,.zacofane” lub ,,niewydajne”.
Rzeczywiscie, jego stabe wyniki ekonomiczne sg thumaczone duzym rozdrobnie-
niem, nadmiernym zatrudnieniem i wykorzystywaniem przestarzatych technologii.
Te cechy sugeruja istnienie wielu niedomagan rynkowych, zwlaszcza na rynku
pracy i kapitatowym, ale takze na rynku produktéw. Jednak drobne rolnictwo nie
znikneto w okresie przejsciowym, co §wiadczy o tym, Ze mate gospodarstwa rolne
reaguja elastycznie na pojawiajace sig trudnoscina rynkach czynnikéw i produktow.
Na podstawie tych spostrzezeii wytaniaja sig dwie podstwowe kwestie, wymagajace
wyjasnienia:
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(1) Czy male gospodarstwa rolne sa mniej wydajne niz wigksze gospodarstwa, tzn.
czy efektywnosé skali jest istotnym zagadnieniem w polskim rolnictwie?
(2) Jakie czynniki ograniczaja wydajng produkcje?

2. Podstawa teoretyczna

PrzyjeliSmy technologie wytwércza, w ktdrej produkcja (y) jest wytwarzana
z uzyciem obserwowalnego czynnika (x) i funkcji (m), stanowiacej nieobserwo-
walny czynnik charakterystyczny dla danego gospodarstwa rolnego i niezmienny
w czasie. W zasadzie m obejmuje Srodowisko produkcji i pokrywa réznice czynni-
kow jakosciowych, takich jak warunki klimatyczne, Zyzno$¢ gieb i kapitat ludzki,
tacznie z umiejgtnosciami zarzadczymi, itp. PrzyjeliSmy zalozenie, ze produkcja
zwigksza si¢ wraz z m. Dodatkowo, do naszego modelu dodali$my zmienna trendu
(1) w celu uwzglednienia zmian mozliwosci produkeyjnych w czasie. Teoretyczne
rozwazania zostaly przeprowadzone na podstawie zestawu danych panelowych,
gdzie i = I,..., N gospodarstw, a ¢ = 1,..,T obserwacji na gospodarstwo.

ZatozyliSmy, Ze obowiazujq warunki normalnej regularnosci, tzn. produkcja nie
zmniejsza si¢ wraz z nakladami, a mozliwosci produkcyjne zmieniaja sie wedlug
linii krzywej. Jednym sposobem prezentowania mozliwosci produkcyjnych jest
funkcja odlegtosci produkeji:

8x = D, (t, x4, y1) = inf{a,-, > O:% e P(t,x, m,—)} <1

W funkcji tej & stanowi minimalna warto$¢, przez ktéra musi by¢ podzielo-
ny wektor produkcji, pod warunkiem, ze uzyskiwana produkcja pozostaje nadal
technicznie wykonalna. W warunkach normalnych zaklada sie, ze mozliwosci
produkeyjne nie sa W peini wykorzystane, wskazujac, ze &, < 1. Poniewaz naklady
x sy zmienne i zaleza od wyboru dokonanego przez gospodarstwo, niewydajnosé
wskazana w (1) moze by¢ przypisana do suboptymalnego przystosowania m. Przy
optymalnym poziomie m,*, m;* > m,, funkcja odlegtosci D (¢, x,, m, y,) przyjmuje

wartos¢ &, ", przy 5,.,* > §,. Z tego powodu najlepsza definicja wydajnosci technicz-
nej jest:
— 61'1‘

Poniewaz ani m,, ani mi”" nic sa obserwowalne, (2) nie moze byé oszacowany
bezposrednio. Jednak moze byé on przeksztatcony w model mozliwy do oszacowa-
nia. Wykorzystujac (2), funkcja odlegtosci (1) moze byé wyrazona jako:

1= Do(t’xt't, m;, yz't) TE, (2)

gdzie mi jest przedstawiony przez swdj poziom optymalny m;.
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Dalsze przeksztalcenia moga byé dokonywane przez wzigcie pod uwage faktu,
7e funkcja odlegto$ci produkeji jest liniowo zgodna z produkcja. Przyjmujac y"
jako produkcje referencyjna i oznaczajac przeksztalcony wektor produkcii jako y*,
(2) moze by¢ przedstawiony jako:

1 = y:'ztDo (t) xit, m::y;k) TE:'! albO
(ylkt)_ ! = —DD (tD Xits m:’: y;k) TE!'I
Wiecej informacji na temat konsekwencji i przyczyn niewydajnosci mozna

uzyskad z funkcjonalnych przedstawiesi funkcji odlegtosei. Dla wygody wybieramy
formy logarytmiczne:

In D, X, 1, V) = o+ Cppt + $Cuntl? + (O + Cmpt) t + 10 1
+ (@, + ot + oomtt) ' Inx, + 3Inx,' A lnx,
+ (@, + &'y + @ppt) ' Iny, + tIny,'A, Inye (4)
+ Inx;'Alny,

(3)

przy it = My,

W. t){m wykazie ap & iaim, przy i = x, y przedstawiaja wektory, podczas gdy A i
przy i, j = x, y to macierze zawierajace parametry do oszacowania.

Liniowa jednorodnos$é produkcji wymaga nastepujacych ograniczen:
a,'t = La,'t = 0,a,,'t = 0,
Ayt =0oraz Ayc =0

[}

gdzie 1 oznacza wektor jednostki. Zastapienie zapisem logarytmicznym zapisu (2)
1 zmiana wyrazen zapewnia:

InTE; = vo+ 7t + 7.'Inxs + 7,'In yu, przy
o = Ou(m; — m:) + £ (mi — mi)
e = Oplm; — m;). (5)
Vi T a’xm‘(mz' - ;)

yy‘ = a’)‘mr(mi - m:)

Zgodnie z(5), techniczna wydajno$é obejmuje cztery sktadniki. Pierwszy
odzwierciedla efekt niezmienny w czasie, charakterystyczny dla danego gospodar-
stwa, pozostale wyrazenia natomiast odpowiadaja sktadnikom zmiennym w czasie,
w zwiazku z czym odzwierciedlajg interakcje m* odpowiednio z czasem, nakla-
dami i produktami. Interesujacym skiadnikiem w wyrazeniu (5) jest ¥, poniewaz
dostarcza informacji o wptywie zmian technologicznych na wydajno$¢ produkcii,
tzn. w jakim stopniu nieobserwowalny czynnik, charakterystyczny dla danego
gospodarstwa, umozliwia przystosowanie produkcji do wymagan wynikajacych ze
zmiany technologii. Dwa pozostate sktadniki interakcji zapewniajg to, ze nie ma
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bezposredniego (1 do 1) zwiazku porniedzy m* i wydajnoscia techniczna, poniewaz
wydajnos¢ techniczna zalezy takze od poziomu naktadéw i produkcji.

Model moze by¢ oszacowany przez uzycie zastepczego m”*. Jednak poniewaz
nic jest jasne, jak skonstruowaé odpowiednig funkcje, wystapilyby istotne biedy
pomiarowe. Alvarez et al. [2, 3] opracowal alternatywne podejécie, wykorzystujace
maksymalnie imitujace prawdopodobieristwo. Ich punkt wyjscia to konwencjonalne
wyrazenie stochastycznego modelu granicznego, rozszerzonego preez uwzgiednie-
nie dodatkowej zmiennej m. Zgodnie z (4), to rozszerzenie stwarza model losowych
wspdiczynnikéw, gdzie skiadnik losowy wplywa na wszystkie wyrazenia pierwsze-
go rzedu z funkcji logarytmicznej:

Iny = —InD,{t,x0m5, ¥7%) — te + va, przy
uy =—InTE,
uy ~ N°(0,0.) (6)
By ™~ N(O, O'U)
m: ~ «(0,1)

Symbol « wskazuje, ze m," moze uzyskaé kazdy rozklad ze Srednia ,,0” i jednost-
kowa zmiennoscia.

Imitowany logarytm funkcji prawdopodobieristwa jest podany przez:

log I5(@) = glog[ﬁi zlf_ll;f(s,-; I m,')}, przy

Slew | m)) = %fﬁ(gﬁ-—g—m;) @(—AQ%) OTazZ & = Uy — Uy v

Tutay £ (Eﬁ 1 mj) przedstawia warunkowe nateZenie obserwacji jednostkowych.
WyraZzenie w nawiasach kwadratowych to imitowane prawdopodobieristwo bezwa-
runkowe gospodarstwa i. Wskaznik R oznacza liczbe symulacji przeprowadzonych
dla kazdego gospodarstwa, a @ to wektor wszystkich parametréw, ponad ktérymi
(6) jest zwigkszony do maksimum, y to %/ ; i 62= 62+ G 2.

v
Wartosci m.* moga byé symulowane przez:
3 E - *
— . %E ﬁ'zz',r.f(.‘yt'r'e I t, m:‘.n Yi_ks ){,', 8)
E[mi ’ .'Vf, Yi_ky)(ii a] = r:ER —— (8)
_!%Z fb’f | ta Wiy K'_ka ){ia 8)

gdzie m,..r* jest losowany z populacji mi*, afoznacza czesé funkeji prawdopodo-
biefistwa dla gospodarstwa i, oceniang wedhug oszacowanych parametréw i biezacej
wartosci m; . Stosowanie wiclkiej litery dia naktadéw i produkcji oznacza, ze
funkeja prawdopodobieristwa jest oceniana dla wszystkich obserwacji gospodar-
stwa i [3].
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Dany stopieri oszacowanego poziomu mi*, wydajnosci moze by¢ obliczony przez
(3, 11]:

81’: I mi

1+ 2% = A=)

—InTE; = Elu. | e,mi] =

3. Empiryczne wdrozenie i wyniki oceny

W opracowaniu wykorzystali$my kompletne zestawy danych rachunkowych ze
statego zbioru 430 gospodarstw rolnych prowadzacych rachunkowo$é we wspot-
pracy z IERiIGZ w latach 1994-2001. W sumie catkowita liczba obserwacji wynio-
sta 3440. Analizowany okres charakteryzowat sig stata metodologia badan, stad
uzyskano jednorodny zestaw zmiennych, przed dostosowaniem ich do metodologii
uzywanej przez Sie¢ Danych Rachunkowych Gospodarstw Rolnych (FADN).

W naszym empirycznym zastosowaniu wyrézniliSmy dwa produkty (produk-
cja roslinna i zwierzeca) i cztery naktady (ziemia, sita robocza, kapitat i naklady
zuzycia posredniego). Dane dotyczace produkcji przedstawiaja produkeje roslinna
i zwierzeca brutto. Te parametry sa bardziej odpowiednimi miarami produkcji
niz sprzedaz, gdyz obejmuja one sprzedaz, zuzycie produkcyjne, konsumpcje
w gospodarstwie domowym i zmiany zapaséw. Poniewaz poszczegélne parametry
dotyczace produkciji rodlinnej i zwierzecej byly podane w wartosciach biezacych,
zmienne zostaly skorygowane z uzyciem odpowiednich wskaZnikéw zmian cen
publikowanych przez Gtéwny Urzad Statystyczny w Polsce [9, 10].

Naktad ziemi obliczony byt jako suma powierzchni gruntéw ornych, plantacji
trwatych iuzytkéw zielonych., Nieuzytki zostaly pominigte w celu otrzymania
bardziej dokladnego parametru naktadu ziemi wykorzystywanej do dziatalnosci
produkcyjnej w gospodarstwie rolnym. Naktad pracy byl wyrazony godzinami
pracy czlonkéw rodziny i wynajeta sile robocza. Naklad kapitatu wyrazono kwota
aktywéw gospodarstwa. Poniewaz suma byla podana w cenach biezacych, war-
to$¢ aktywow zostata skorygowana z uzyciem odpowiednich wskaZnikéw zmian
cen inwestycji rolnych. Jednak nawet jesli to odzwierciedla catkowity naklad
kapitatu, to nickoniecznie jest on zwiazany z dziatalnodcia realizowana kazdego
roku. Dlatego tez dodatkowo przyjeliSmy uproszczone zaloZzenie, ze strumienie
ustug kapitalowych sa proporcjonaine do stanu kapitatu w kazdym gospodarstwie
rolnym, w kazdym roku. Naktady zuzycia poSredniego zostaly ustalone wediug
wartosci catkowitych kosztéw zmiennych, pomniejszonych o wartos¢ amortyzacji.
Warto§¢ zuzycia posredniego pomniejszono o amortyzacje w celu uniknigcia dwu-
krotnego liczenia. Amortyzacja to parametr przypisany do naktadu kapitatu, ktory
juz zostat uwzgledniony w zmiennej: kwota aktywéw gospodarstwa rolnego, ponie-
waz dane o wartosci zuzycia poSredniego wyrazone byly w cenach biezacych, .
z uzyciem wskaZnikéw zmian cen materiatéw i ustug nabywanych przez rolnikéw.
W tabeli 1 przedstawiono definicje zmiennych, wiacznie z niekt6rymi statystykami
opisowymi.



Rdinorodnosé modelowania we wzorcach produkcyjnych

29

Definicje zmiennych i statystyki opisowe

Tabeia 1

Zmienna

Opis

Symbol Srednia

Odchylenie
standardowe

Mini-
mum

Maxi-
mum

Produkcja
roélinna

Produkcja
Zwierzeca

Sita robocza

Ziemia

Kapitat

Naktady
zuzycia
posredniego

Produkcja roélinna
brutto,
skorygowana
wskaznikiem
Zmiany cen
Produkcja zwie-
rzeca brutto,
skorygowana
wskaZnikiem
zmiany cen
Liczba godzin
pracy cztonkdw
rodziny i wynajg-
tej sity roboczej
Powierzchnia
gruntéw ornych,
plantacji trwalych
i uzytkdw zielo-
nych

Warto$¢ aktywéw
gospodarstwa rol-

- nego, skorygowa-

na wskaznikiem
Zmiany cen inwe-
stycji rolnych
Suma kosztéw
zmiennych minus
amortyzacja, sko-
rygowana wskaz-
nikiem zmiany
cen materiatdw

i ustug zakupowa-
nych przez rolni-
kéw

Zr6dio: Badania wiasne.

127,38

170,12

3 823,20

15,93

928,71

154,30

149,19

175,27

1734,06

15,19

589,41

136,20

1,72

0,02

247,00

1,17

34,13

8.97

2384,79

2 895,60

16 790,00

191,26

5 181,82

1748,67

Dla potrzeb szacunku wszystkie zmienne zostaty podzielone przez ich §rednia
geometryczng. Ponadto do produkeji rolinnej przyjeto warunek jednorodnosci.
PrzeprowadziliSmy kilka szacunkéw (6), przy réznych zatozeniach dotyczacych
elementéw blgdnych im. Najpierw oszacowaliSmy bez agregatowania funkcje
m. To zapewnia wspélne oszacowanie bez uwzglednienia struktury panelowej
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danych (model A). Struktura panelowa danych zostala wzigta pod nwage w dwéch
nastgpnych oszacowaniach, ktérymi byly: model efektéw losowych (model B)
i model efekiéw statych (C). Model efektéw losowych wynika z (6) przy przyjeciu
zalozenia, Ze parametr wydajnosci u,, zmienia sig tylko wzgledem gospodarstw
rolnych, a nie wzgledem czasu. Oprécz tego nie uwzglednia mozliwego wptywu
m. Estymator efektéw statych wynika z (6) po uwzglednieniu wptywu m; tylko na
warto$¢ stata. Czwarte podejscie {D) to model rozwinigty w (7). Ostatnie osza-
cowanie to rozwinigcie w takim stopniu, w jakim wyjasnia on mozliwy zwiazek
pomiedzy nieobserwowalnym czynnikiem () a poziomem naktadéw i produkcji.
Dla uniknigcia tego problemu Alvarez et al. {3] zaproponowat postgpowanie takie,
jak w przypadku Chamberlaina [7] i okre§lenie m," jako funkcji naktadéw:

m; = i+ o.'Inx; + 7' Iny* + (10}
gdzie kreska wskazuje grupowe $rednie zmiennych i @~ N(0,1).

Zamiast przedstawiania szczegétowej analizy, prezentujemy niektore podstawo-
we wskazniki, wykorzystane do wyboru najbardziej odpowiedniego podejscia (tab.
2irys. 1)

Tabela 2
Ogdlna charakterystyka wskaZnikow statystycznych

Wsplny lfsfgi‘; Efekt staly RPM ;fdlfinﬁ
Model A B C D E
Zatozenia w (6) m* =0 ﬂ:{iﬂ : 2: . Zn;n # g’;”é’f ‘_l‘ ?c y brak D z (10)
Logarytm L 1114,25 1809,62 1690,32 191449  2023,63
Liczba parametrdow 30 30 459 ' 38 44
Parametr zmiennosci i asymetrii
) 0,2203 0.27632 0,3258" 0,1553*  0,1560%
¥ 1,20592 2.2671° 2,4165% 1,3639*  1.4467°
o, (,1407 0,1219 0,1246 0.0908 0,0886
Y. _ 0.1696 0,2763 0,3011 0,1256 0,1275

® Wskazuje istotnoé¢ przy &= 0,01,

Zrédio: Badania wlasne.

Poniewaz wszystkie oszacowania ¢ i ¥ sa istotne, tab. 2 dowodzi, Ze technicz-
na niewydajnos¢ jest waznym aspektem polskiego rolnictwa. Poniewaz jednak
wszystkie szacowane modele przynosza wtasciwe 1 poréwnywalne wyniki odnosnie
ogblnych wskaznikéw statystycznych, wybdr najlepszego przedstawienia zdolnoéci
produkcyjnych nie jest mozliwy w tej fazie. Dalsze informacje o wymkach mode-
li sa podane na rys. 1. Poszczegdlne wykresy prezentuja rozklad niewydajnosci,
oszacowane] wedlug réznych podejéé. Wickszo§é modeli daje podobne wyniki,
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z jednym tylko wyjatkiem, ktérym jest model efektéw losowych, gdzie niewydaj-
nos¢ nie wydaje sig¢ by¢ zgodna z zalozeniem spelnienia pét-normalnego rozkla-
du. Poréwnujac inne modele mozna zaobserwowad, ze zmienno$é niewydajnosci
zmnigjsza si¢: od wspélnego estymatora, przez estymator efektéw statych, po
modele uwzgledniajace nieobserwowalne efekty!. Ta kolejnosé podejéé byla do
przewidzenia, poniewaz bardziej zaawansowane modele uwzgledniajace nieobser-
wowalne czynniki pozwalaja na wigksza réznorodnosé funkcji produkeji.
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*« « o Skladnik losowy

e e WK fOSOWY
Rys. 1. Funkcje gestosci jadra dla poziomdw wydajnosci.

Zrédto: Badania wiasne.

Z wezedniejszych rozwaza wynika, ze modele (D) i (E) sa najbardziej odpo-
wiednie do prezentacji technologii produkcji. Dlatego szczegélowe informacije
0 oszacowanych parametrach zostang podane tylko dla tych dwéch podejsé (tab. 3).

Po pierwsze, oba modele $wiadcza o tym, Ze zmiana technologiczna jest istot-
nym Zzjawiskiem w polskim rolnictwie. Jednak oceny wykazuja, ze poczatkowe
lata badanego okresu charakteryzowaly si¢ regresem technicznym (0 <0), apo-
zytywne efekty innowacji nastgpity dopiero w ostatnich latach (¢t > 0). Ponadto
produkeja rodlinna skorzystala w wigkszym stopniu ze zmian technicznych niz pro-
dukcja zwierzeca (&, < 0). Dodatkowo, oszacowali§my czynniki zaktadajac zmia-
ny technologiczne (zwigkszajace wydajnos$é) w podobnej wiclkosci dla wszystkich
nakltadéw. Teoretyczna spéjnosé wymaga m.in., aby funkcja odleglosci byta wypu-

kia dla wszystkich produktéw i quasi-wypukla dla wszystkich nakfadéw. Chociaz
nie skontrolowali$my bezposrednio odpowiadajacych im warunkéw, sprawdzilismy,
czy pochodne drugiego rzedu produkcji i nakladéw maja wilasciwe znaki, tzn.
Oy, + 042 0,20, dla h=Y, A, L, K, V. Przeprowadzone obliczenia wykazuja, ze
warunek jest speiniony dla wszystkich naktadéw i produktéw. Ponadto, $rednie
oszacowania losowych parametréw wykazuja, 7e spetniony jest warunek mono-

' Poniewaz niewydainodé podejsé (4) i (5) jest dosé podobna, nie przedstawiamy obu wykresdw.
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tonicznodci. Oceniana funkeja odleglosci nie zmniejsza si¢ dla produkcii (¢, 2 0)
i nie zwieksza si¢ dla naklfadéw (¢, <0, dlah=AL K V).

Tabela 3
Oszacowania parametréw dla modelu losowych wspéiczynnikéw
z czynnikiem niecbserwowalnym
RPM RPM
RPM ze {rednimi RPM ze §rednimi
() (E) £5) ¢3))
Oceny parametrow losowych Efekty drugiego rzedu
Srednie dia parametrow losowych
o, -0,1394¢ -0,1540¢ 0,0019° 0,0029° oy
Oy -0,0241°¢ -0,0239¢ -0,0074¢ -0,0058¢ Oyrr
oy 0,5325° 0,5239°¢ 0,0926° 0,0928¢ Oy
o, -0,1604¢ -0,1894¢ -0,0071¢ -0,0079¢ O pr
oy -0,1932° -0,2492°¢ -0,0080° -0,0113° o+
Xy -0,0763¢ -0,0829¢ -0,0034 -0,0020 O gy
xy -0,6586° -0,5582°¢ 0,0084°¢ 0.,0117° Oy
Wspdtczynniki czynnika nieobserwowalnego
Cpns 0,1736° 0,1306°¢ -0,0946° -0,0818° @y 4
Dpgng 0,0336° 0,0135° 0.0110 0,0037 oy
Olrpg 0,0091°¢ 0,0063¢ -0,0232 0,0099 Ol
O yps -0,0360° -0,0224¢ 0,0014 -0,0155 Xy
Y -0,0268° -0,0234°¢ 0,1007¢ 0,0812¢ 0,
Oy g -0,0324¢ -0,01032 -0,0718°¢ -0,0703¢ g
Opepg 0,0305°¢ 0,0168¢ 0,0600° 0,0680¢ Oy
Xy 0,0293° 0,0154 0,0083 -0,0184 ok
Srednie wspélczynnikéw
Ty par -0,0926 -(,0826° -0,0462° oy
Ty par 0,1844¢ 0,0324¢ 0,0345P Oy
Ty bar 0,6841¢ 0,0480¢° 0,0515° sy
Ty par 1,7102¢ -0,0017 0,0250° ay,
TK_bar 0,3445¢ 0,0151° 0,0140° @y,
Ty bar -2,8563°¢ -0,0358¢ -0,0316° Xy

Uwaga: ®, b, © wskazuja istotno§é odpowiednio przy poziomie ¢= 0,1, 0,05 1 0,0L Liczba obserwaciji:
3440,

Zrédio: Badania wiasne.
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Oszacowania Srednich dla losowych parametréw sa zgodne z empirycznymi
obserwacjami. Produkcja zwierzgca wptyngta w wigkszym stopniu na catkowita
warto$¢ produkeji rolniczej niz produkcja roélinna. Koszty zmienne wyniosty
okoto 60% catkowitych kosztéw produkcji. Z podsumowania wartosci o, przy
h=A, L, K, Vwynika, ze elastyczno$¢ efektu skali wynosi okoto 1,09, co §wiadezy
o lekko wzrastajacym efekcie skali. Wartos¢ jest poréwnywalna z innymi analizami
produkcji polskiego rolnictwa [13].

W obu podejsciach oszacowania wspélczynnika nieobserwowalnego czynnika
m,* maja jednakowa strukturg. Ponadto oszacowane wspéiczynniki sa do§é podob-
ne. Zgodnie z teorig oba modele wskazuja, Ze im wyzszy jest czynnik, tym wyzsza
jest produkeja, tzn. wydajno$¢ techniczna (&, > 0, &, > 0). Wyniki $wiadcza o
tym, Ze zmiana technologiczna poprawila produkeyjnosé czynnika nieobserwowal-
nego (&, > 0). Z drugiej strony nieobserwowalny czynnik powoduje wzrost ela-
stycznodci produkeji i czgsciowej produkcyjnosci czynnikéw: ziemii i sity roboczej
(&4 <0, 0, <0,). Jednoczesnie ma on ujemny wplyw na koszty majatkowe i
zuzycie bezposrednie.

Rozwazanie prawdopodobieristwa istnienia zwiazku pomiedzy obserwowanymi
i nieobserwowanlymi czynnikami nie koficzy si¢ na strukturalnie réznych oszaco-
waniach parametrow. Oszacowania parametru 73 bardzo istotne i sugeruja, ze nie-
obserwowalny czynnik jest dodatnio skorelowany z wiclkodcia gospodarstwa rol-
nego: m,;" ro$nie w miarg zwigkszania si¢ nakifadéw ziemi, sity roboczej i kapitatu..
Tylko koszty zmienne maja ujermny wplyw na czynnik nieobserwowalny. Poniewaz
m,” jest sztuczna zmjenna, nie majaca bezposredniego wptywu na poziora réznych
czynnikéw, mozliwa korelacja czynnikéw obserwowalnych i nicobserwowalnych
moze by¢ uznana za problem mniej wazny [2]. Tg interpretacjg potwierdza prawie
doskonata korelacja ocen m* form modeli (D) i (E). Dlatego ponizsza analiza
bedzie oparta o wyniki modelu (D), majgc na uwadze pozytywny wptyw wielkosci
gospodarstwa rolnego na m.”".

4. Wyjasnienie nieobserwowalnego stalego czynnika

Rozpoczynamy drugg czgs¢ analizy od zaprezentowania niektérych opisowych
statystyk z uwzglgdnieniem nieobserwowanlego czynnika charakterystycznego dla
danego gospodarstwa rolnego. W naszej ocenie zatozyliSmy, ze m." jest zgodne ze
standardowym rozklademn normalnym. Co bylo do przewidzenia, rozklad ten jest
wykazany przez oszacowana gesto$d jadra dla czynnika (rys. 2). Dodatkowo, dla
kazdego gospodarstwa rolnego obliczyliémy biczacy poziom niecbserwowalnego
czynnika m,, rozwiazujac (5). Jak pokazuje rys. 2, ksztalt funkcji gestosei jadra
rzeczywistosci 1 optymalnego poziomu nieobserwowalnego czynnika jest taki sam.
Pierwszy jest jednak przesunigty w prawo, czego nalezalo si¢ spodziewac.
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e Oplymalny poziom hieobserwowalnego czynnika
------ Reeczywisty paziom nieobserwowainego azynnika
- = RéZnica{m¥- m,}

Rys. 2. Ocena gestosci jadra biezacego i optymalnego poziomu nicobserwowalnego czynnika

Zrédto: Badania whasne,

4.1. Rozwazania teoretyczne

Nieobserwowalny czynnik obejmuje réznorodne oddziatywanie na produkcje
rolnicza, niewlasciwie uwzgledniane w relacji naktad-produkt uzywanej do oceny.
Obejmuja one bledy pomiaru i wykazu, takie jak niepelne uwzglednienie naktadéw
i produkt6éw, niespdjna sume naktadéw gospodarstw rolnych z powodu braku moz-
liwosci rozréznienia poszczegélnych elementéw, oraz réznorodno$é gospodarstw
rolnych. Réznorodnosé gospodarstw rolnych moze byé wynikiem réznic w jakosci
czynnikéw produkgji, takich jak majatek gospodarstw, kapitat ludzki i jako$¢ ziemi
rolniczej. Kombmaqe tych czynnikéw wplywaja na technologiq gospodarstw rolnych
i powoduja rozmce w d%ugotermmowych §ciezkach rozwoju gospodarstw rolnych.
Dodatkowo, m* moze zna]dowac si¢ pod wplywem czynnikéw warunkujacych, beda-
cych pochodna orgamzacp produkeji rolne;j.

Pomze_] zostang oméwione bardziej szczegdtowo mozliwe oddziatywania na r,, m*
1m! —m;, w ktérych rozrézniamy efekty skali, jakosci, momtormgu 1rozmcowan1a
Pozytywny zwiazek wielkodci gospoda:stwa rolnego zm” uzyskany w modelu (E)
sugeruje, ze wielkodé gospodarstwa moze mie¢ znaczacy wptyw na m”. Okreslamy ten
efekt na podstawie catkowitej produkeji gospodarstwa rolnego, obliczonej jako $rednia
dla badanego okresu. Poniewaz wielkosci nakladéw nie mialy ujednoliconej jakosci,
mozna oczekiwaé, ze réznice w jakosci beda mialy znaczacy wplyw na niecbserwowal-
ny czynnik. Nasz zestaw danych rachunkowych dostarcza informacji na temat jakosci
tylko w odniesieniu do ziemi i sity roboczej. Odnosnie pierwszego, uzyto wskaznika
jakosci ziemi (wskaZnika bonitacji). Zakladamy, Ze naklad kapitalu ludzkiego zmniej-
sza sie wraz z wiekiem rolnika. Miodsi rolnicy zwykle maja wyzsze wyksztatcenie niz
starsi. W naszym zatozeniu nie bierzemy pod uwagg wptywu do§wiadczenia na pro-
dukcyjnoséé rolnictwa [5]. Rzeczywiscie, biorac pod uwagg istotne zmiany w otoczeniu
ekonomiczno-instytucjonalnym w okresie przejéciowym, mozna si¢ spodziewad, ze
formalne wyksztalcenie stato sig bardziej istotne dla wydajnej produkeji rolnej niz
posiadanie wieloletniego do§wiadczenia praktycznego.
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Rolnictwo polskie stanowia gtéwnie rodzinne gospodarstwa rolne. Jednak pomi-
mo dominacji rodzinnej sily roboczej, niektére gospodarstwa korzystaja w znacza-
cym wyrmiarze z pracy najemnej. Poltak [15] i Schmitt [16] twierdza, ze powodem
przewazania rodzinnych gospodarstw rolnych w zachodnim rolnictwie sg koszty
transakcyjne zwigzane z zarzadzaniem pracownikami najemnymi. Wysokie koszty
transakcyjne pracownikdéw najemnych wynikaja z naturalnej niepewnosci i biolo-
gicznych proceséw produkcji, ktére uniemozliwiajg zawieranie uméw doskonatych
(prawie) lub zgodnych z motywacja. To z kolel wplywa na wysokie koszty monito-
ringu i kontroli zatrudnionych pracownikéw. Odnosnie nieoplacanej sity roboczej
w postaci cztonkéw rodziny, oczekuje sig, ze koszty ich pracy beda duzo nizsze
od pracownikéw najemnych z racji ich zakorzenienia w gospodarstwach [8]. Inne
wysitki monitoringowe maja zwiazek z zarzadzaniem ziemia i naktadami zuzycia
posredniego. Po pierwsze, mozna spodziewaé sig, ze rozproszony rozldg ziemi
gospodarstwa rolnego wymaga wigcej wysitku przy zarzadzaniu i dluzszego czasu
ushug agrotechnicznych niz wicksze dziatki. Mogliby§my wykorzystaé informacje
dotyczace liczby dzialek charakterystycznych dla danego gospodarstwa w celu
skontrolowania tego zalozenia. Po drugie, naktady materialowe sg czgsto uwazane
za substytut naktadu pracy przy gospodarowaniu wg dobrych praktyk rolniczych,
Poglad ten potwierdza ocena 7y, ;.. umieszczona w tab. 3.

Dodatkowo sprawdzili§my role specjalizacji gospodarstwa rolnego. Dywersyfi-
kacja produkcji rolnej zostala zmierzona za pomoca wskaZnika Berry’ego?.
Zakladamy, ze w miar¢ zwigkszania koordynacji rolnicze] w gospodarstwie, wyz-
sze sa zasoby przypisywane organizacji tych dzialan. Gléwnym powodem wyz-
szego nakiadu jest odrzucenie ekonomii skali w zarzadzanin. Oprocz wskaZnika
Berry’ego, wlaczamy réwniez wskaZnik, ktéry ma uwzgledni¢ wplyw specjali-
zacji gospodarstwa na dziatania produkcyjne o intensywnym zarzadzanin., Allen
i Lueck (2003) wykazuja, ze w zaleznosci od sezonowosci, czestotliwosci plondw,
naturalnych warunkéw i terminowosci, intensywno$¢ nakladéw zarzadzania jest
zréznicowana. Twierdza oni, Ze zwlaszcza produkcja mleka wymaga intensywnego
monitorowania: z tego powodu produkcja mleka podlegata w mniejszym stopniu
mechanizacji niz produkcja drobiu i §win. Aby ujaé ten efekt specjalizacji, wiaczamy
udzial sprzedazy mleka w catkowitej sprzedazy rolniczej jako dodatkowa zmienna
objasniajaca. Tabela 4 zawiera podsumowanie niezaleznych zmiennych oraz niektére
opisowe statystyki: liczby sugeruja, ze istnieja duze wahania w socjoekonomicznych
cechach badanych gospodarsiw; to moze czgsciowo wyjasnia¢ niezmierzone réznice
w danych. Ponadto, poniewaz gospodarstwo rolne jest trudne do rozgraniczenia od
gospodarstwa domowego, wiele czynnikéw moze oddziatywaé na siebie w skom-
plikowany sposdb, niekoniecznie w pelni wyjasniony w literaturze teoretycznej.
Kolejnym etapem naszej analizy jest uzyskanie wiedzy o tym, skad sig¢ biora réznice
w nieobserwowalnych czynnikach, oraz zrozumienie ich zwiazku z czynnikami
socjoekonomicznymi, charakterystycznymi dla danego gospodarstwa.

2 2 . ' I .
Wska#nik ma forme BI = 1 - Z{s5)", gdzie si to udzial j-ego produktu rolnego w catkowitej sprzedazy
i~ego gospodarstwa rolnego,
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4.2. Wyniki empiryczne

Wyniki ocen OLS dlam, m.* i m;"-m, sq przedstawione w tab. 5. Co zaskakujace,
zmienne omawiane w cz¢sci 4.1 nie posiadaja prawie zadnej mocy wyjasniajacej,
kiedy m.* jest zmienna zalezna. R? jest bardzo niski i nie uzyskano prawie Zadnych
znaczgcych wspdiczynnikéw. Tylko hipoteza dotyczaca zréinicowania produkeji
rolnej moze byé potwierdzona na normalnym poziomie istotnosci. Oszacowania
parametru dla m, sa bardzie] zadowalajace. Efekt skali jest pozytywny, a efekty
jakosciowe takze maja oczekiwane znaki. To samo dotyczy dywersyfikacji miedzy-
sektorowej. Jednak oceny w odniesieniu do wewngtrzsektorowego zréznicowania
1 organizacji gospodarstwa rolnego sa wieloznaczne. Réznicowanie produkcji ma
wlasciwy znak, ale oceny nie s istotne. Odwrotnie jest w przypadku intensywnosci
produkcji mlecznej. Wspélczynniki monitorowania ziemi i sity roboczej sa, prze-
ciwnie do naszych oczekiwari, negatywne. Jednak znaczenie parametréw jest raczej
male. Tylko oceny monitorowania nakfadéw, tzn. udziatu naktadéw materiatowych
w catkowitych naktadach, majg wla$ciwy znak i sa bardzo istotne.

Odpowiednio dla (5), réznica pomiedzy optymalna i biezaca wartoscia nakta-
déw materialowych moze by¢ uznana za wskaznik efektu niewydajnosci dla okre-
§lonego gospedarstwa rolnego. Prawie wszystkie oszacowania parametréw maja
oczekiwany znak, chociaz nie wszystkie z nich s3 istotne. Niewydajnosé zmnicjsza
sie wraz z wyZszym czynnikiem jakosci i — co zaskakujace — wraz z wielkoscia
gospodarstwa rolnego. Jednak efekt ekonomiczny skali jest raczej maly i prawie bez
znaczenia. To zgadza si¢ z wnioskami oceny modelu wspélczynnikéw losowych.
Dostarcza rowniez odpowiedzi na pierwsze pytanie postawione we wstepie: ela-
styczno$¢ skali wynosi okolo 1,09, co wskazuje, ze w badanej prébie wystepowaty
raczej stale efekty ekonomiczne skali. Stad kazda wielko$§é gospodarstwa moze
by¢ optymalna, co z kolei wskazuje, ze niewydajnosci efektu skali nie powinny byé
powaznym problemem polskiego rolnictwa, pomimo dominacji matych obszarowo
gospodarstw rolnych.

Zgodnie z oczekiwaniami, oszacowania parametréw dla monitorowania ziemi
i sily roboczej (pomimo braku ich znaczenia) sugeruja, Ze niewydajno$é zwigksza
sig¢ wraz z rosnacym udziatem najemnej sity roboczej i z rosnacym rozdrobnieniem
ziemi. Niewydajno$¢ zwigksza si¢ takze przy wyiszej intensywnosci nakladéw
materialowych. To moze wskazywad, ze naklady materiatowe to tylko niewystar-
czajacy substytut dla innych §rodkéw optymalizujacych organizacje gospodarstw
rolnych, takich jak zarzadzanie ryzykiem. W badanym okresie funkcjonowania
gospodarstw rolnych, pozytywna i znaczaca ocena miedzysektorowego zréznicowa-
nia jest zgodna z teoretycznymi rozwazaniami. Te same wnioski dotycza zmiennych
powodujacych specjalizacje gespodarstwa rolnego. Przydatno$é ostatniej regresji
Jest raczej niska, z uwagi na to, ze wazne aspekty wplywajace na niewydajnosé nie
sg wlasciwie ujete. Jednak oszacowania nadal dostarczaja waznych spostrzezeni na
temat wyznacznikéw niecbserwowalnych czynnikéw, tzn, Zrédel niewydajnosci,
charakterystycznych dla danege gospodarstwa rolnego. Umozliwiaja zatem odpo-
wiedZ na pytanie drugie, postawione we wstepie, dotyczace czynnikéw powoduja-
cych niewydajno$¢ gospodarstwa roinego.
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Tabela 5
Oszacowania OLS dla nieobserwowalnych czynnikéw charakterystycznych dia dane-
go gospodarstwa rolnego uzyskanych w modelu (D)

Czynniki warunkujace m* m m.” - m,
Stata -1,034¢ 0,199 -1,232¢
Efekt skali 0,000 0,002% -0,0012
Jako§¢ czynnika Ziemia -0,054 0,313 -0,367°
Sita robocza 0,006 -0,0092 0,015*
Organizacja gospodarstwa Monitorowanie
nakladow 0,022 -2,054% 2,077
Monitorowanie
sity roboczej -0,144 -0,792 0,648
Monitorowanie
ziemi 0,001 -0,013¢ 0,014
Dywersyfikacja migdzysektorowa -0,114 -1,346% 1,2322
Zréznicowanie wewnatrz- Zréznicowanie
sektorowe produkcji rolniczej 0,870° 0,153 0,717
Intensywnosé
produkeji 0,288 -1,229° 1,5182
R? 0,03 0,51 0,27
Statystyka F L18 49,122 17,242

{10,420] [10,420] [10,420]
Uwaga: ® °, © wskazuja, Ze zmienna jest istotna, adpowiednio przy poziomie 1, 5 lub 10 procent.

Zr6dto: Badania wiasne.

5. Wnioski

W niniejszej pracy zastosowali§my podejscie Alvareza et al. (2, 3] do rozwazenia
réznorodnosei gospodarstw rolnych podczas badania (nie)wydajnosei gospodarstw.
To podejscie wykorzystuje funkcje logarytmiczng i traktuje nieobserwowalny czyn-
nik charakterystyczny dla danego gospodarstwa jako zmienng losowa. Wynikajacy
model ekonometryczny jest oceniany jako stochastyczna granica produkgji z lo-
sowymi wspélczynnikami (RPM). RozszerzyliSmy podstawowe podejicie w ten
spos6b, ze zbadaliSmy réznice w nieobserwowalnych czynnikach.

Zastosowane podejscie dostarcza nowych spostrzezefi ogdélnych dotyczacych
analizy wydajnodci i probleméw wydajnosci, charakterystycznych zwlaszcza dla
gospodarstw rolnych w Polsce. Przeprowadzona analiza pozwala na wyciagniecie
przynajmniej trzech waznych wnioskow:

» Po pierwsze, zgodnie z oczekiwaniami, model nieobserwowalnego czynnika
ustala nizszy poziom wydajnosci niz alternatywne podejécia, takie jak model
efekiow losowych lub stalych. Poniewaz statystyczne wiasciwosci RPM sprzyja-
ja temu modelowi, nasze zalozenie, ze standardowe SFA zbyt wysoko oceniaja
wydajnosé, zostato potwierdzone. Jednoczesnie wyniki wskazujg na istnienie
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piatego istotnego, nieobserwowalnego czynnika produkeji oprécz ziemi, kapi-

tatu, sily roboczej i zuzycia posredniego. Alvarez et al., [3] uwaza, Ze jest nim

umiejgtnodé zarzadcza, ktéra wplywa bezposrednio na wydajno$é techniczna

(jako naklad charakterystyczny dla danego gospodarstwa), jak i posrednio (jako

funkcja), poniewaz oddziatywuje na uzycie innych czynnikéw obserwowal-

nych.

» Po drugie, wnioski empiryczne wykazuja, ze niewydajno$¢ efektu skali nie jest
powaznym problemem w polskim roinictwie. To sugeruje, ze gospodarstwa
rolne majq swoje zalety, bez wzgledu na ich wielko$é. Dlatego mate gospodar-
stwa rolne moga korzysta¢ ze swojej elastycznosci, tzn. umiejgtnoscei szybkiego
odpowiadania na dynamicznie zmieniajace sig warunki §rodowiskowe (dyna-
miczna wydajno$¢), podczas gdy stosunkowo duze gospodarstwa rolne mogg
korzystaé z ekonomii skali przy dzialaniach marketingowych (zaopatrzenie
w materialy, zbyt produktdw, produkcji), jak i z pozytywnych efektéw innowacji
(statyczna wydajno$é).

= Po trzecie, przy analizowaniu réznic w nieobserwowalnym czynniku, niektére
Zrédla niewydajnosci moga byé zidentyfikowane. Poniewaz Alvarez et al. [3],
uwaza m;” za optymalne zarzadzanie (staly poziom zarzadzania definiujacy
granice gospodarstwa rolnego), cofneli§my oszacowania mr.* o kilka zmiennych,
ktére teoretycznie majg by¢ zwiazane z umiejetnosciami zarzadczymi. Jednak
nie znajdujemy godnego uwagi statystycznego poparcia dla tych przypusz-
czen. Jednym z powoddéw moze byé stabe oddzielenie gospodarstw rolnych od
gospodarstw domowych rolnikéw; wiele czynnikéw moze wspétgraé ze sobg
w zloZony izalezny sposéb, nie w pelni odzwierciedlony przez nasze raczej
uproszczone szacunki. Dlatego nasze oceny moga by¢ nicobiektywne, a wyka-
zanie prawdziwego zwigzku byloby mozliwe przy podejéciu wyraZnie biorgcym
pod uwage rézne powigzania pomigdzy zmiennymi. 7 drugiej strony, wyniki
dotyczgce rzeczywistego nakiadu nieobserwowalnego czynnika m; dostarczyly
oczekiwanych i wiarygodnych wynikéw oraz potwierdzaja, ze nieobserwowalny
czynnik moze czesciowo obejmowaé kwestie zarzgdzania. Niemniej jednak
znaczacy poziom zmiennych, takich jak jako$¢ naktadéw (wiek posiadaczy
gospodarstw ijako$¢ ziemi) sugeruje, Ze nieobserwowalny czynnik wchtania
inne czynniki charakterystyczne dla danego gospodarstwa i niezmienne w cza-
sie. Dlatego powinien byé uwazany za parametr poziomu charakterystyczny dla
danego gospodarstwa.

Wydajnos¢ techniczna charakterystyczna dla danego gospodarstwa oparta jest

0 odchylenia zarzadzania biezacego od zarzadzania optymalnego. Dlatego, jesli m,

jest réwne m.”, gospodarstwo rolne jest doskonale wydajne.

Z powyiszego wynika, Ze znaczaca czg$é niewydajnosci, charakterystycznych
dla danego gospodarstwa, mozna wyjasni¢ statym ryzykiem, takim jak réZznice
w jakosei czynnikéw produkeji. Co wigeej, pozytywny wplyw niektdrych efektéw
monitorowania i réznicowania sugeruje, ze optymalny (wydajny) poziom produkcji
jest tym trudniejszy do osiagnigcia, im wiekszy jest wysilek zarzadzania (ilo$é)
ponoszony na kierowanie agrobiznesem (tzn. wystgpujg naktady lub produkeja
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wymagajace intensywnego nadzoru) i kiedy zasoby kierownicze sg rozpraszane na
rézne dziatalnosci gospodarcze.

Wynika z tego, ze specjalizacja w produkgji rolniczej moze przynies¢ pewne
korzysci z tytutn poprawy wydajnosci gospodarstw rolnych w Polsce.

Nalezy takze wnioskowal, ze wigksza integracja na rynku czynnikéw (tzn.
sktadnikéw zuzycia poSredniego) wymaga dodatkowego wysitku zarzadczego (ilo-
§ci), ktéry moze byé czesciowo zastapiony wyzsza jakoscia przedsigbiorczosei (tzn.
wyksztatceniem). Poniewaz ztozono$¢ dziatar agrobiznesowych zwicksza sig wraz
ze wzrostem integracji gospodarstw rolnych na rynkach czynnikéw i produktéw,
mozliwe jest, ze umiejgtnosci zarzadcze (jako$¢) beda nabieral coraz wigkszego
znaczenia.
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MODELLING HETEROGENITY IN PRODUCTION MODELS. EMPIRICAL
EVIDENCE FROM INDIVIDUAL FARMING IN POLAND

Summary

This paper deals with the estimation of a random coefficient model. The virtue of this
approach is that it considers farm heterogeneity, which conventional SFA models do not.
‘When the model is applied to Polish farms, the results indicate that the conventional random
and fixed effect models overestimate the inefficiency score. In addition, the reasons for inef-
ficiency are analyzed. It is shown that despite the fragmentation of the Polish agriculture,
there is no evidence for scale inefficiency. Moreover, inefficiency could partly be attributed
to factors, which affect the management input and requirements on farms.



