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Synopsis. Celem pracy by³a weryfikacja wybranych sposobów modelowania zmienno�ci cen na rynku zbó¿ w
Polsce. Analizowano �rednie tygodniowe ceny i ich logarytmiczne stopy zwrotu dla pszenicy konsumpcyjnej,
jêczmienia paszowego i kukurydzy paszowej w okresie 27.12.2004 � 07.02.2010 roku. Na tej podstawie szacowa-
no zmienno�æ historyczn¹, stosuj¹c alternatywne podej�cia, to jest odchylenie standardowe stóp zwrotu, proce-
durê EWMA i modele GARCH. Otrzymane wyniki nie pozwalaj¹ jednoznacznie  wskazaæ uniwersalnej metody
szacowania zmienno�ci dla wszystkich towarów.

Wstêp
Ryzyko zmiany ceny towarów, zaliczane do kategorii ryzyka rynkowego, jest istotnym elemen-

tem wspó³czesnej ekonomii. Spo�ród towarów, bêd¹cych przedmiotem obrotu gotówkowego i
terminowego, istotne znaczenie maj¹ towary rolne. W ostatnich latach rynki towarów rolnych
podlega³y istotnym zmianom, których efektem by³a wysoka zmienno�æ i ryzyko cenowe. W zwi¹z-
ku z tym, ¿e producenci rolni s¹ zazwyczaj zainteresowani ograniczaniem ryzyka zmiany cen gotów-
kowych, pojawia siê istotna potrzeba poznania mechanizmów, opisuj¹cych zachowanie tych cen i
poziom ich zmienno�ci. Jednak modelowanie zmienno�ci cen towarów nie jest zadaniem ³atwym.

W literaturze naukowej podaje siê wiele sposobów szacowania zmienno�ci historycznej, po-
czynaj¹c od popularnych miar zmienno�ci do bardziej nowoczesnych metod analizy szeregów
czasowych, takich jak modele ARCH, GARCH oraz ich modyfikacje. Przydatno�æ tych metod w
modelowaniu zmienno�ci instrumentów rynku finansowego w Polsce testowano wielokrotnie [Kraw-
czak i in. 2000, Brzeszczyñski, Kelm 2002, Doman, Doman 2004, Osiñska 2006, Syczewska 2007,
Witkowska i in. 2008]. Natomiast w odniesieniu do towarów rolnych podejmowane s¹ dopiero
pierwsze próby takich badañ  [Gêdek 2006, Figiel, Hamulczuk 2008, Borkowski, Krawiec 2009].

Badania dla rynków zachodnich ujawni³y, ¿e ceny towarów rolnych wykazuj¹ wysok¹ zmien-
no�æ, dodatni¹ autokorelacjê, prawostronn¹ asymetriê i siln¹ kurtozê. Co wiêcej, zmiany (przyro-
sty) cen s¹ zale¿ne nieliniowo, a ich wy¿sze momenty s¹ skorelowane [Tomek, Petersen 2001]. Yang
i Brorsen [1992], analizuj¹c dzienne stopy zwrotu cen produktów rolnych, stwierdzili, ¿e nie mog¹
byæ one opisane rozk³adem normalnym. Podobne wyniki dla rynku zbó¿ wybranych krajów euro-
pejskich otrzyma³a Krawiec [2008]. Beck [1998] wykaza³a wystêpowanie efektu ARCH dla rocznych
gotówkowych cen wybranych produktów rolnych. Natomiast Barkoulas, Labys i Onochie [1997]
zaproponowali modelowanie cen towarów procesem AFRIMA. Oczywi�cie nie istnieje jeden uni-
wersalny model. Dobór narzêdzi zale¿y od postawionego problemu badawczego i przedmiotu ana-
liz (towaru). Celem pracy jest weryfikacja wybranych metod opisu zmienno�ci cen na rynku zbó¿ w
Polsce, a konkretnie procedury EWMA, ARCH i GARCH.

Metody estymacji zmienno�ci historycznej
W literaturze podaje siê na ogó³ cztery podstawowe metody wyznaczania zmienno�ci na pod-

stawie danych historycznych:
� odchylenie standardowe stóp zwrotu,
� wyrównywanie wyk³adnicze � EWMA (exponentially weighted moving average),
� model ARCH (q) (autorgressive conditional heteroscedasticidity),
� model GARCH (p, q) (generalized ARCH).
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Niezale¿nie od stosowanego podej�cia, zawsze punktem wyj�cia jest wyznaczenie logarytmicz-
nych stóp zwrotu:
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X  i = 1,...,n, (1)

gdzie:
Si � i-ta cena instrumentu bazowego.

Nastêpnie stosuje siê jedn¹ z metod, opisanych poni¿ej.

Odchylenie standardowe
Dla zmiennej ui wyznacza siê odchylenie standardowe, które jest oszacowanym parametrem

zmienno�ci [Tarczyñski 2003]:
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gdzie:
n �  liczba obserwacji,
u � �rednia arytmetyczna warto�æ wyznaczona z ui,
N � liczba przedzia³ów czasowych (dla danych tygodniowych N=52).

Oszacowana w ten sposób zmienno�æ mo¿e byæ wykorzystana do wyznaczenia przedzia³u
ufno�ci:
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gdzie:
s � oszacowana zmienno�æ historyczna (odchylenie standardowe),
x2

(n-1;á/2) � warto�æ krytyczna statystyki chi-kwadrat odczytana dla przyjêtego a i n-1 stopni swobody [Haug 2007].

EWMA
Druga z proponowanych metod � EWMA ma tê zaletê, ¿e najnowsze (ostatnie) stopy zwrotu

maj¹ wiêksz¹ wagê. Pojawia siê tu wyg³adzaj¹cy parametr lambda, przyjmuj¹cy warto�ci mniejsze
od 1. Wówczas mamy do czynienia z nastêpuj¹cym schematem:

Zmienno�æ otrzymywan¹ na podstawie algorytmu EWMA, opisuje nastêpuj¹ca formu³a reku-
rencyjna [Hull 2003]:
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gdzie:
sn � bie¿¹ca zmienno�æ,
sn-1 � zmienno�æ wyznaczona dla poprzedniej obserwacji,
un-1 � ostatnia (najnowsza) zmiana procentowa ceny.

Otrzymany wynik równie¿ nale¿y pomno¿yæ przez pierwiastek z �N�.
Haug [2007] podaje, ¿e zazwyczaj parametr l przyjmuje warto�ci z przedzia³u (0,75, 0,98), ale Morgan

rekomenduje warto�æ lambda równ¹ 0,94 dla danych dziennych i 0,97 dla danych miesiêcznych. Jak
pisz¹ Majewscy [2002], ta propozycja zosta³a skrytykowana w pracy Alexander [1996], wed³ug której
parametr lambda powinien przyjmowaæ ni¿sze warto�ci, miêdzy 0,5 a 0,7. Jednak przy niskich warto-
�ciach lambdy mo¿e wyst¹piæ b³¹d, polegaj¹cy na oparciu szacunków wy³¹cznie na najnowszych
danych. Z kolei, im wy¿sza warto�æ parametru lambda, tym wiêksza liczba obserwacji jest wymagana by
oszacowaæ zmienno�æ, a to mo¿e skutkowaæ tzw. efektem cienia, co oznacza, ¿e pojedyncze zawirowania
na rynkach uwzglêdniane s¹ w szacowanym parametrze zmienno�ci przez d³u¿szy czas.
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Modele ARCH
W tym podej�ciu zmienno�æ cen produktów rolnych jest postrzegana jako wielko�æ wariancji

warunkowej, oszacowanie której jest bardzo istotne ze wzglêdu na okre�lenie stopnia ryzyka ceno-
wego. Prawid³owe oszacowanie wariancji warunkowej odgrywa kluczow¹ rolê w wycenie opcji
oraz w szacowaniu warto�ci zagro¿onej (Value at Risk � VaR). Dotychczasowe badania zmienno�ci
cen produktów rolnych wykaza³y, ¿e zmienno�æ tych cen zachowuje siê podobnie jak zmienno�æ
instrumentów finansowych, tj. obligacji, akcji i indeksów gie³dowych. Zmienno�æ ta nie jest sta³a,
lecz ewoluuje w czasie i ma tendencje skupiania siê raz wysokich warto�ci, a nastêpnie niskich
warto�ci. Modele autoregresyjnej heteroskedastyczno�ci warunkowej, dotycz¹ce estymacji wa-
riancji warunkowej, zosta³y po raz pierwszy zaproponowane w pracy Engle�a [1982].

Model ARCH(q) mo¿na przedstawiæ w postaci dwóch równañ, opisuj¹cych warunkow¹ �red-
ni¹ i warunkow¹ wariancjê [Doornik, Hendry 2001]:

yt = m + ut, (5)
ut = ht

1/2et, (6)
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Zak³adamy, ¿e szum et ma rozk³ad N(0,1), natomiast proces ut ma warunkowy rozk³ad N(0, ht),
czyli warunkowa warto�æ oczekiwana jest sta³a, a warunkowa wariancja procesu ut zale¿y od po-
przednich warto�ci. G³ówn¹ cech¹ modeli ARCH jest rozró¿nienie bezwarunkowych i warunko-
wych wariancji (drugich momentów). W zjawiskach ekonomicznych wariancje warunkowe i kowa-
riancje czêsto  zale¿¹ od warto�ci wcze�niejszych. W praktyce najczê�ciej w miejsce m w modelu (5)
stosuje siê stacjonarny model klasy ARMA lub AR(1).

Zmienno�æ cen produktów rolnych zwi¹zana jest w du¿ej mierze z wystêpuj¹cym trendem lub
sezonowo�ci¹ (deterministyczny sk³adnik zmienno�ci cen). Do oceny stopnia ryzyka powinny�my
raczej uwzglêdniaæ jedynie stochastyczny komponent zmienno�ci cen. W celu analizy kszta³towa-
nia siê stochastycznego sk³adnika zmienno�ci cen wykorzystamy modele ARMAX o postaci:
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Wyboru modelu trendu wielomianowego dokonali�my przez badanie istotno�ci parametrów
modeli trendu wielomianowego stopnia k oraz na podstawie testu F-Fishera1. Oszacowane para-
metry g t dla t = 1, 2,�., 51 oznaczaj¹ sezonowo�æ w ujêciu tygodniowym. Kwadraty reszt takiego
modelu by³y podstaw¹ budowy i analizy modeli ARCH i GARCH.

Modele GARCH
W zastosowaniach praktycznych model ARCH wymaga zazwyczaj wielu opó�nieñ i oszacowa-

nia wielu parametrów. W 1986 roku Bollerslev wprowadzi³ uogólniony model ARCH (generalized
ARCH) GARCH(p,q). Badania empiryczne wskazuj¹ na model GARCH (1,1), który umo¿liwia zwy-
kle wystarczaj¹co dok³adny opis modelowania zjawisk ekonomicznych. Model taki mo¿emy zapi-
saæ w postaci dwóch równañ (pierwsze � tzw. modelu bazowego oraz drugie � modelu wariancji
warunkowej):
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gdzie parametry spe³niaj¹ warunki: �������� ��!!t EDEDZ
yt � oznacza zwroty logarytmiczne cen badanego produktu rolnego,
et � oznacza ci¹g niezale¿nych zmiennych losowych o jednakowym rozk³adzie z zerow¹ warto�ci¹ oczekiwan¹ i

 jednostkow¹ wariancj¹,
st � oznacza funkcje wariancji warunkowej.

1 Statystyka F-Fishera: 
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W przypadku modelowania zmienno�ci cen instrumentów bazowych na rynku opcji, najczê�ciej wy-
korzystuje siê w³a�nie modele tej postaci. W naszym przypadku modelem bazowym by³ model ARMAX.

Oszacowany model GARCH (1, 1) mo¿na wykorzystaæ do wyznaczenia zmienno�ci d³ugookre-
sowej w nastêpuj¹cy sposób [Rouah, Vainberg 2007]:
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Ten wynik nale¿y jeszcze pomno¿yæ przez 1  (przypomnijmy, ¿e dla danych tygodniowych N=52).

Wyniki badañ empirycznych
Wykorzystane w badaniach dane empiryczne obejmuj¹ okres od 27 grudnia 2004 do 07 lutego

2010 roku. S¹ to �rednie tygodniowe ceny pszenicy konsumpcyjnej, kukurydzy paszowej i jêczmie-
nia paszowego w Polsce, wyra¿one w z³otych za tonê. Te dane zgromadzono w ramach Zintegrowa-
nego Systemu Rolniczej Informacji Rynkowej i udostêpniono na stronie internetowej Ministerstwa
Rolnictwa i Rozwoju Wsi [www.minrol.gov.pl].

Przeprowadzona wstêpna analiza statystyczna cen produktów rolnych i ich logarytmicznych
stóp zwrotu wykaza³a brak rozk³adu normalnego, asymetriê oraz du¿¹ zmienno�æ (tab. 1).

W kolejnym kroku weryfikowano stacjonarno�æ procesów stochastycznych. Otrzymane wyniki
pozwalaj¹ stwierdziæ brak stacjonarno�ci dla poziomów cen produktów rolnych. Natomiast dla loga-
rytmicznych stóp zwrotu hipotezê o niestacjonarno�ci nale¿y odrzuciæ na rzecz ich stacjonarno�ci.
Do badania stacjonarno�ci wykorzystano test ADF oraz KPSS. Wyniki testów zestawiono w tabeli 2.

utorwzpótshcynzcimtyragolhcii¿óbzhcynawozilananecaldSSPKiFDAwótsetikinyW.2alebaT

tseT Y1 Y2 Y3 Y_DR 1 Y_DR 2 Y_DR 3

FDA 7343,1- 6299,0- 6585,1- 1828,7- 4648,21- 4539,6-
eulav_P 3116,0 1857,0 1094,0 21-E85,1 82-E78,1 01-E49,4

udnertzebSSPK 5627,1 6842,1 2673,1 7732,0 9342,0 9611,0
utsetanzcytyrkæ�otraW 364,0

mednertzSSPK 4973,0 4273,0 7823,0 5201,0 9211,0 5450,0
utsetanzcytyrkæ�otraW 641,0

SLG-FD 95,1- 17,1- 19,1- 77,3- 11,2- 50,4-
utsetanzcytyrkæ�otraW 98,2-

H:FDA,1ilebatwkaj:ainezcanzO 0 H:SSPK,)1(Isecorp� 0 .)0(Isecorp�
.ensa³wainezcilbo:o³dór�

¿óbzhcynawozilanautorwzpótsinecaldewosipoikytsytatS.1alebaT

eineinlógezczsyW Y1 Y2 Y3 Y_DR 1 Y_DR 2 Y_DR 3

ainder� 19,555 78,774 64,445 35000,0- 500-E5,2- 58000,0-
anaideM 64,125 34,804 08,415 34000,0 46000,0- 56100,0-

mumiskaM 14,059 71,658 92,288 93701,0 75561,0 24411,0
muminiM 00,253 00,992 00,073 59690,0- 09071,0- 07901,0-

ewodradnatseinelyhcdO 89,361 66,841 45,441 99520,0 86240,0 717920,0
ic�onneimz.³ópsW 79492,0 80113,0 84562,0 92494,0 87764,0 05943,0

æ�on�okS 56178,0 9511,1 27816,0 55652,0 085590,0 69336,0
azotruK 51952,0- 81600,0- 73468,0- 6606,3 0769,1 4282,3

areB�a'euqaJakytsytatS 34,43 2702,55 252,52 35,641 3521,341 27,631
.dwarP 800-E3,3 210-E20,1 600-E82,3 230-E25,1 010-E23,4 030-E50,2

Y:ainezcanzO 1 Y,³zwycinezspynec� 2 Y,³zwaineimzcêjynec� 3 ,³zwyzdyrukukynec�
Y_DR 1 Y_DR,ycinezspynecutorwzypots� 2 Y_DR,aineimzcêjynecutorwzypots� 3 .yzdyrukukynecutorwzypots�

.ensa³wainezcilbo:o³dór�
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Dla tych samych zmiennych wykonano równie¿ test DF � GLS (test Elliota, Rottenberga i
Stocka [1996], który polega na usuniêciu trendu przed oszacowaniem regresji). Optymaln¹ liczbê
opó�nieñ dla tego testu dobrano wed³ug kryterium informacyjnego Akaike�a i Schwarz�a. Na pod-
stawie uzyskanych wyników testu pierwiastka jednostkowego oraz testu KPSS mo¿na przypusz-
czaæ, ¿e modele b³¹dzenia losowego mog¹ dobrze opisywaæ zachowanie siê logarytmicznych stóp
zwrotu cen produktów rolnych.

Dla ka¿dego rozpatrywanego czasowego oszacowano parametry modeli ARMAX, uwzglêdniaj¹c
odpowiedni stopieñ wielomianu trendu, sezonowo�æ oraz stopieñ autoregresji, ustalone w badaniu
(tab. 2). Do testowania efektu ARCH wykorzystano test ARCH � LM, bazuj¹cy na statystyce LM,
zaproponowany przez Engle�a [1982]. Sprawdzianem testu by³a statystyka LMARCH= T × R2, gdzie T �
liczba obserwacji, R2 wspó³czynnik determinacji. Statystyka LMARCH, ma rozk³ad c2 o q stopniach swo-
body Po stwierdzeniu wystêpowania efektu ARCH, oszacowali�my parametry modelu ARCH o postaci:
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gdzie:
h t � warto�æ funkcji wariancji warunkowej w okresie t,
et-i

2 � kwadraty warto�ci reszt z modelu bazowego,
l0 li � parametry modelu.

Wyniki analizy efektu ARCH podano w tabeli 3. Otrzymane dane wskazuj¹ na wystêpowanie
efektu ARCH dla wszystkich logarytmicznych stop zwrotu badanych produktów rolnych. Przepro-
wadzona analiza autokorelacji sk³adnika losowego za pomoc¹ testów statystycznych (test Breuscha
� Godfrey�a � LMF, Ljunga � Boxa Q�) ujawni³a brak autokorelacji pierwszego i wy¿szego rzêdu.

W zwi¹zku z tym, ¿e przeprowadzone testy wykaza³y mo¿liwo�æ wyst¹pienia efektu ARCH dla
reszt modeli ARMAX, kolejnym etapem badañ by³o oszacowanie modeli postaci GARCH (1,1) dla
analizowanych zwrotów logarytmicznych. Otrzymano nastêpuj¹ce oszacowania parametrów mo-
deli dla logarytmicznych stóp zwrotu:
� pszenicy konsumpcyjnej:
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VHV
temp= (3,399) (3,430) (2,702)
p- value = 0,0007 0,0006 0,0069
Logarytm wiarygodno�ci  620,5643   Kryt. inform. Akaike�a -1233,129
Kryt. bayes. Schwarza  -1218,810   Kryt. Hannana-Quinna -1227,376

� jêczmienia paszowego:
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VHV
temp= (2,148) (3,636) (4,575)
p- value = 0,0317 0,0003 0,0000
Logarytm wiarygodno�ci  482,94   Kryt. inform. Akaike�a -957,89
Kryt. bayes. Schwarza  -943,57   Kryt. Hannana-Quinna -952,13

� kukurydzy paszowej:
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VHV
temp= (3,733) (4,392) (7,246)
p- value = 0,0002 0,0000 0,0000
Logarytm wiarygodno�ci  598,42   Kryt. inform. Akaike�a -1188,85
Kryt. bayes. Schwarza  -1174,53   Kryt. Hannana-Quinna -1183,1

Suma oszacowañ parametrów  (a + b < 1) dla wszystkich modeli by³a mniejsza od jedno�ci, co
potwierdza, ¿e procesy stochastyczne by³y stacjonarne.

Oszacowane parametry modeli GARCH (1, 1) pos³u¿y³y do wyznaczenia zmienno�ci d³ugookre-
sowej wed³ug formu³y (11). Bezwarunkowa wariancja b³êdu modelu dla logarytmicznych stóp zwrotu
cen pszenicy konsumpcyjnej wynosi³a 0,00069346, dla logarytmicznych stóp zwrotu cen jêczmienia
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0,0046943, dla logarytmicznych stóp zwrotu cen
kukurydzy 0,00139841. W kolejnym kroku porów-
nano modele za pomoc¹ �rednich b³êdów dopa-
sowania dla równania wariancji warunkowej
[Welfe 2003]. Wyniki przedstawiono w tabeli 4.
Ich analiza ujawnia dobr¹ jako�æ prognoz, doko-
nanych na podstawie oszacowanych modeli
(�redni b³¹d predykcji we wszystkich przypad-
kach jest mniejszy od 5%).

Na koniec, na podstawie logarytmicznych
stóp zwrotu cen analizowanych zbó¿, wyzna-
czono odchylenia standardowe, przedzia³y uf-
no�ci oraz zmienno�æ, wynikaj¹c¹ z procedury

ecsloPw¿óbzhcynarbywnecjenzcyrotsihic�onneimzñawocazsoikinyW.5alebaT eiserkow
0102.20.70-4002.21.72

a¿obZ einelyhcdO
ewodradnats
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EWMA (testowano dwa poziomy parametru lambda: 0,6 i 0,95) i d³ugookresow¹ zmienno�æ, wyni-
kaj¹c¹ z oszacowanych modeli GARCH (1, 1). Otrzymane wyniki zestawiono w tabeli 5.

Analizuj¹c dane, zestawione w tabeli 5, mo¿na zauwa¿yæ, ¿e poszczególne metody wyznaczania
zmienno�ci historycznej, wygenerowa³y ró¿ne wyniki. Najwy¿sze odchylenie standardowe otrzyma-
no dla jêczmienia paszowego (30,78%), nastêpnie dla kukurydzy paszowej (21,43%) i pszenicy kon-
sumpcyjnej (18,75%), co sugeruje, ¿e w badanym okresie najwy¿sz¹ zmienno�ci¹ charakteryzowa³y
siê stopy zwrotu jêczmienia, a najni¿sz¹ � pszenicy. Tê prawid³owo�æ potwierdzaj¹ wyniki otrzymane
za pomoc¹ procedury EWMA z parametrem lambda równym 0,95. Co wiêcej, warto�ci zmienno�ci,
oszacowane w ten sposób, zawieraj¹ siê w odpowiednich przedzia³ach ufno�ci. Natomiast wyniki,
uzyskane za pomoc¹ metody EWMA z lambd¹ równ¹ 0,6, znacz¹co odbiegaj¹ od pozosta³ych i w
¿adnym z przypadków nie mieszcz¹ siê w odpowiednich przedzia³ach ufno�ci. Prawdopodobnie wiêc
przyjêcie lambdy na tak niskim poziomie nie jest w tym wypadku wskazane, poniewa¿ zbyt wysokie
wagi, przypisane najnowszym stopom zwrotu, powoduj¹, ¿e o poziomie zmienno�ci decyduje zbyt
ma³o obserwacji. W efekcie mamy do czynienia z b³êdem próbkowania. Zmienno�æ wyznaczona na
podstawie ocen parametrów modelu GARCH (1, 1) dla pszenicy i kukurydzy by³a zbli¿ona do warto-
�ci otrzymanych na bazie odchylenia standardowego i procedury EWMA z lambd¹ równ¹ 0,95.
Natomiast, w przypadku jêczmienia paszowego, model GARCH (1, 1) wygenerowa³ najwy¿sz¹ zmien-
no�æ (wy¿sz¹ nawet ni¿ w wypadku wyk³adniczo wa¿onej �redniej ruchomej z parametrem wyg³adza-
j¹cym na poziomie 0,6). Jak widaæ nie otrzymano jednoznacznych wyników, wskazuj¹cych uniwer-
saln¹ metodê szacowania i prognozowania zmienno�ci dla wszystkich badanych towarów.

Podsumowanie
Zgodnie z celem pracy, do modelowania zmienno�ci cen na rynku zbó¿ w Polsce zastosowano

alternatywne podej�cia: odchylenie standardowe logarytmicznych stóp zwrotu, procedurê EWMA
i najbardziej zaawansowane � modele GARCH. Badania wykaza³y, ¿e analizowane metody mog¹

-zcimtyragolalda'elgnEutsetikinyW.3alebaT
ez¿óbzhcynawozilananecutorwzpótshcyn
ML�HCRAikytsytatsicatsopwmenaizdwarps

awzaN qñeipotS Y_DR 1 Y_DR 2 Y_DR 3

ML HCRA 4 4568,8 5207,21 1345,61
eulav�p 5440,0 8210,0 4200,0

ML HCRA 21 42,11 58,81 30,22
eulav�p 1760,0 8070,0 8050,0

ML HCRA 25 60,49 22,56 56,44
eulav�p 3000,0 0301,0 45570,0

HCRAtkefee¿,ada³kazaworezazetopih:ainezcanzO
.ejupêtsywein

.ensa³wainezcilbo:o³dór�



45Modelowanie zmienno�ci cen na rynku zbó¿ w Polsce

byæ stosowane do opisu zmienno�ci rozpatrywanych towarów rolnych. Niemniej, na podstawie
uzyskanych wyników, nie mo¿na arbitralnie wskazaæ najlepszej czy uniwersalnej metody. Wymaga
to dalszych badañ, d³u¿szych szeregów czasowych oraz uwzglêdnienia równie¿ innych metod,
w tym szerokiego spektrum modeli klasy GARCH.
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Summary
The aim of the paper was to verify some methods of modeling volatility on grain market in Poland. Average

weekly prices of consumption wheat, fodder barley and corn, covering period from 27.12.2004 to 07.02.2010,
and their logarithmic returns were analyzed. These constituted a base to calculate historical volatility applying
several different methods, such as standard deviation, EWMA and GARCH models. The results obtained do not
allow to point out one universal procedure for all commodity types.

Adres do korespondencji:

prof. dr hab. Boles³aw Borkowski, dr Monika Krawiec
Szko³a G³ówna Gospodarstwa Wiejskiego w Warszawie

Wydzia³ Zastosowañ Informatyki i Matematyki, Katedra Ekonometrii i Statystyki
ul. Nowoursynowska 159,  02-787 Warszawa

tel. (22) 59 372 00
e-mail: boleslaw_borkowski@sggw.pl, krawiec.monika@gmail.com


