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Synopsis. Celem pracy byta weryfikacja wybranych sposobow modelowania zmiennos$ci cen na rynku zb6z w
Polsce. Analizowano $rednie tygodniowe ceny i ich logarytmiczne stopy zwrotu dla pszenicy konsumpcyjnej,
jeczmienia paszowego i kukurydzy paszowej w okresie 27.12.2004 — 07.02.2010 roku. Na tej podstawie szacowa-
no zmienno$¢ historyczna, stosujac alternatywne podejscia, to jest odchylenie standardowe stop zwrotu, proce-
dur¢ EWMA i modele GARCH. Otrzymane wyniki nie pozwalajg jednoznacznie wskazaé uniwersalnej metody
szacowania zmiennosci dla wszystkich towarow.

Wstep

Ryzyko zmiany ceny towardw, zaliczane do kategorii ryzyka rynkowego, jest istotnym elemen-
tem wspodtczesnej ekonomii. Sposrdd towarow, bedacych przedmiotem obrotu gotdéwkowego i
terminowego, istotne znaczenie maja towary rolne. W ostatnich latach rynki towaréw rolnych
podlegaly istotnym zmianom, ktérych efektem byta wysoka zmiennos¢ i ryzyko cenowe. W zwiaz-
ku z tym, ze producenci rolni sa zazwyczaj zainteresowani ograniczaniem ryzyka zmiany cen gotow-
kowych, pojawia si¢ istotna potrzeba poznania mechanizmoéw, opisujacych zachowanie tych cen i
poziom ich zmiennosci. Jednak modelowanie zmiennosci cen towarow nie jest zadaniem tatwym.

W literaturze naukowej podaje si¢ wiele sposobdw szacowania zmiennosci historycznej, po-
czynajac od popularnych miar zmienno$ci do bardziej nowoczesnych metod analizy szeregow
czasowych, takich jak modele ARCH, GARCH oraz ich modyfikacje. Przydatnos¢ tych metod w
modelowaniu zmiennosci instrumentéw rynku finansowego w Polsce testowano wielokrotnie [Kraw-
czak iin. 2000, Brzeszczynski, Kelm 2002, Doman, Doman 2004, Osifiska 2006, Syczewska 2007,
Witkowska i in. 2008]. Natomiast w odniesieniu do towarow rolnych podejmowane sa dopiero
pierwsze proby takich badan [Gedek 2006, Figiel, Hamulczuk 2008, Borkowski, Krawiec 2009].

Badania dla rynkow zachodnich ujawnity, ze ceny towarow rolnych wykazuja wysoka zmien-
no$¢, dodatnia autokorelacje, prawostronng asymetrie i silng kurtoze. Co wigcej, zmiany (przyro-
sty) cen s zalezne nieliniowo, a ich wyzsze momenty sa skorelowane [ Tomek, Petersen 2001]. Yang
i Brorsen [1992], analizujac dzienne stopy zwrotu cen produktow rolnych, stwierdzili, ze nie moga
by¢ one opisane rozktadem normalnym. Podobne wyniki dla rynku zb6z wybranych krajow euro-
pejskich otrzymata Krawiec [2008]. Beck [1998] wykazata wystepowanie efektu ARCH dla rocznych
gotowkowych cen wybranych produktéw rolnych. Natomiast Barkoulas, Labys i Onochie [1997]
zaproponowali modelowanie cen towaréw procesem AFRIMA. Oczywiscie nie istnieje jeden uni-
wersalny model. Dobor narzedzi zalezy od postawionego problemu badawczego i przedmiotu ana-
liz (towaru). Celem pracy jest weryfikacja wybranych metod opisu zmiennosci cen na rynku zb6z w
Polsce, a konkretnie procedury EWMA, ARCH i GARCH.

Metody estymacji zmiennosci historycznej

W literaturze podaje si¢ na ogdt cztery podstawowe metody wyznaczania zmienno$ci na pod-
stawie danych historycznych:
— odchylenie standardowe stop zwrotu,
— wyréwnywanie wykladnicze —- EWMA (exponentially weighted moving average),
— model ARCH (q) (autorgressive conditional heteroscedasticidity),
— model GARCH (p, q) (generalized ARCH).
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Niezaleznie od stosowanego podejscia, zawsze punktem wyj$cia jest wyznaczenie logarytmicz-
nych stép zwrotu:

S,
= ln(s—’J i=1,.n, )
i1
gd-zie:

S, — i-ta cena instrumentu bazowego.
Nastepnie stosuje si¢ jedna z metod, opisanych ponizej.

Odchylenie standardowe

Dla zmiennej u, wyznacza si¢ odchylenie standardowe, ktore jest oszacowanym parametrem
zmienno$ci [ Tarczynski 2003]:

o= L n(u —u) \/_ (2)

n-— l i=1
gd-zie:
n — liczha obserwacji,
u  — Srednia arytmetyczna warto$¢ wyznaczona z u,

N = liczba przedziatow czasowych (dla danych tygodniowych N=52).

Oszacowana w ten sposob zmienno$¢ moze by¢ wykorzystana do wyznaczenia przedzialu
ufnosci:

———<0<¥¢s (}’l—]) =l-« (3)
Z(n L/ 2) Z(n Ll-c/2)

gd-zie:

s — oszacowana zmiennos¢ historyczna (odchylenie standardowe),

xzm_ 1y — Wartos¢ krytyczna statystyki chi-kwadrat odczytana dla przyjetego O i n-1 stopni swobody [Haug 2007].
EWMA

Druga z proponowanych metod — EWMA ma t¢ zalete, ze najnowsze (ostatnie) stopy zwrotu
maja wieksza wage. Pojawia sm; tu wygladzajacy parametr lambda, przyjmujacy wartosci mniejsze
od 1. Wéwczas mamy do czynienia z nastgpujacym schematem:

2 2 2
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Zmienno$¢ otrzymywana na podstawie algorytmu EWMA, opisuje nastgpujaca formuta reku-
rencyjna [Hull 2003]:

2 2 2
o, =Ao,  +(0-Du;,, Y]
gdzie:
o, — biezqca zmiennos¢,
o, , — zmiennos¢ wyznaczona dla poprzedniej obserwacji,

u_, — ostatnia (najnowsza) zmiana procentowa ceny.

Otrzymany wynik rowniez nalezy pomnozy¢ przez pierwiastek z,,N”.

Haug [2007] podaje, ze zazwyczaj parametr A przyjmuje wartosci z przedziahu (0,75, 0,98), ale Morgan
rekomenduje warto$¢ lambda réwna 0,94 dla danych dziennych i 0,97 dla danych miesigcznych. Jak
pisza Majewscy [2002], ta propozycja zostata skrytykowana w pracy Alexander [ 1996], wedtug ktorej
parametr lambda powinien przyjmowac nizsze wartosci, migdzy 0,5 a 0,7. Jednak przy niskich warto-
$ciach lambdy moze wystapi¢ btad, polegajacy na oparciu szacunkéw wylacznie na najnowszych
danych. Z kolei, im wyzsza warto$¢ parametru lambda, tym wigksza liczba obserwacji jest wymagana by
oszacowa¢ zmiennos¢, a to moze skutkowac tzw. efektem cienia, co oznacza, ze pojedyncze zawirowania
na rynkach uwzglgdniane sa w szacowanym parametrze zmiennosci przez dhuzszy czas.
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Modele ARCH

W tym podejsciu zmienno$¢ cen produktéw rolnych jest postrzegana jako wielko$¢ wariancji
warunkowej, oszacowanie ktdrej jest bardzo istotne ze wzgledu na okreslenie stopnia ryzyka ceno-
wego. Prawidlowe oszacowanie wariancji warunkowej odgrywa kluczowa rolg w wycenie opcji
oraz w szacowaniu wartosci zagrozonej (Value at Risk — VaR). Dotychczasowe badania zmienno$ci
cen produktéw rolnych wykazaly, ze zmienno$¢ tych cen zachowuje si¢ podobnie jak zmienno$¢
instrumentow finansowych, tj. obligacji, akcji i indeksow gietdowych. Zmienno$¢ ta nie jest stata,
lecz ewoluuje w czasie i ma tendencje skupiania si¢ raz wysokich wartosci, a nastgpnie niskich
warto$ci. Modele autoregresyjnej heteroskedastyczno$ci warunkowej, dotyczace estymacji wa-
riancji warunkowej, zostaly po raz pierwszy zaproponowane w pracy Engle’a [1982].

Model ARCH(q) mozna przedstawi¢ w postaci dwoch réwnan, opisujacych warunkowa $red-
nig i warunkowa wariancje [Doornik, Hendry 2001]:

y,=u+u, ®)

u =h'%e, ©6)
q

h=ay+Yaul;, 0

q
dlac >0orazo,> 0, 37 o, <1.

Zaktadamy, ze szum & ma rozktad N(0,1), natomiast proces #, ma warunkowy rozktad N(0, 4,),
czyli warunkowa warto$¢ oczekiwana jest stata, a warunkowa wariancja procesu u, zalezy od po-
przednich wartosci. Gtéwna cecha modeli ARCH jest rozréznienie bezwarunkowych i warunko-
wych wariancji (drugich momentow). W zjawiskach ekonomicznych wariancje warunkowe i kowa-
riancje czesto zaleza od wartosci wezesniejszych. W praktyce najczeéciej w miejsce i w modelu (5)
stosuje si¢ stacjonarny model klasy ARMA lub AR(1).

Zmienno$¢ cen produktow rolnych zwiazana jest w duzej mierze z wystgpujacym trendem lub
sezonowoscia (deterministyczny sktadnik zmiennosci cen). Do oceny stopnia ryzyka powinny$smy
raczej uwzgledniac jedynie stochastyczny komponent zmiennosci cen. W celu analizy ksztattowa-
nia si¢ stochastycznego sktadnika zmiennosci cen wykorzystamy modele ARMAX o postaci:

51
In(y, =y ) =a,+ot+..+ a "+ fIn(y,  ~y.,)+ b, ]n[y/z] + Z7rDr + & ®
-3 1=l
Wyboru modelu trendu wielomianowego dokonaliSmy przez badanie istotno$ci parametrow
modeli trendu wielomianowego stopnia & oraz na podstawie testu F-Fishera'. Oszacowane para-
metry y dlaz=1,2,...., 51 oznaczaja sezonowo$¢ w ujeciu tygodniowym. Kwadraty reszt takiego
modelu byty podstawa budowy i analizy modeli ARCH i GARCH.

Modele GARCH

W zastosowaniach praktycznych model ARCH wymaga zazwyczaj wielu opdznien i oszacowa-
nia wielu parametrow. W 1986 roku Bollerslev wprowadzil uogélniony model ARCH (generalized
ARCH) GARCH(p,q). Badania empiryczne wskazuja namodel GARCH (1,1), ktéry umozliwia zwy-
kle wystarczajaco doktadny opis modelowania zjawisk ekonomicznych. Model taki mozemy zapi-
sa¢ w postaci dwoch rownan (pierwsze — tzw. modelu bazowego oraz drugie — modelu wariancji
warunkowej):

yo=atayy,  t+é&,, O]
ol =w+ag], + o, (10)
gd=ie parametry spelniajq warunki: @ >0, >0, >0, a+ 3 <1.
¥y, — oznacza zwroty logarytmiczne cen badanego produktu rolnego,
& — oznacza ciqg niezaleznych zmiennych losowych o jednakowym rozkiadzie = zerowq wartosciq oczekiwang i
Jednostkowq wariancjq,
o, — oznacza funkcje wariancji warunkowej.

4 S?
! Statystyka F-Fishera: ' = — ~

2 ann
2
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W przypadku modelowania zmiennosci cen instrumentéw bazowych na rynku opcji, najczesciej wy-
korzystuje si¢ wlasnie modele tej postaci. W naszym przypadku modelem bazowym byt model ARMAX.

Oszacowany model GARCH (1, 1) mozna wykorzysta¢ do wyznaczenia zmiennos$ci dlugookre-
sowej w nastgpujacy sposob [Rouah, Vainberg 2007]:

T — (an
1-a-p

a nastgpnie

o=vo?- (12)

Ten wynik nalezy jeszcze pomnozy¢ przez A/ N (przypomnijmy, ze dla danych tygodniowych N=52).

Wyniki badan empirycznych

Wykorzystane w badaniach dane empiryczne obejmuja okres od 27 grudnia 2004 do 07 lutego
2010 roku. Sa to Srednie tygodniowe ceny pszenicy konsumpcyjnej, kukurydzy paszowej i jeczmie-
nia paszowego w Polsce, wyrazone w ztotych za tone. Te dane zgromadzono w ramach Zintegrowa-
nego Systemu Rolniczej Informacji Rynkowej i udostepniono na stronie internetowej Ministerstwa
Rolnictwa i Rozwoju Wsi [www.minrol.gov.pl].

Przeprowadzona wstepna analiza statystyczna cen produktow rolnych i ich logarytmicznych
stop zwrotu wykazata brak rozktadu normalnego, asymetri¢ oraz duza zmiennos¢ (tab. 1).

W kolejnym kroku weryfikowano stacjonarnos$¢ procesdéw stochastycznych. Otrzymane wyniki
pozwalaja stwierdzi¢ brak stacjonarnosci dla pozioméw cen produktéw rolnych. Natomiast dla loga-
rytmicznych stép zwrotu hipotezg o niestacjonarno$ci nalezy odrzuci¢ na rzecz ich stacjonarnosci.
Do badania stacjonarno$ci wykorzystano test ADF oraz KPSS. Wyniki testow zestawiono w tabeli 2.

Tabela 1. Statystyki opisowe dla cen i stop zwrotu analizowanych zb6z

Wyszczegodlnienie Y, Y, Y, RD_Y, RD_Y, RD_Y,

Srednia 555,91 477,87 544 46| -0,00053| -2,5E-005| -0,00085
Mediana 521,46 408,43 514,80 0,00043 -0,00064| -0,00165
Maksimum 950,41 856,17 882,29 0,10739 0,16557 0,11442
Minimum 352,00 299,00 370,00 -0,09695 -0,17090| -0,10970
Odchylenie standardowe 163,98 148,66 144,54 0,02599 0,04268, 0,029717
Wspét. zmiennosci 0,29497 0,31108 0,26548 0,49429 0,46778 0,34950
Skosnose 0,87165 1,1159 0,61872 0,25655| 0,095580 0,63396
Kurtoza -0,25915 -0,00618 -0,86437 3,6066 1,9670 3,2824
Statystyka Jaque'a — Bera 34,43 55,2072 25,252 146,53| 143,1253 136,72
Prawd. 3,3E-008| 1,02E-012| 3,28E-006| 1,52E-032| 4,32E-010, 2,05E-030

Oznaczenia: Y, — ceny pszenicy w 2, Y, — ceny jeczmienia w I, Y, — ceny kukurydzy w z,
RD_Y, — stopy zwrotu ceny pszenicy, RD_Y, — stopy zwrotu ceny jeczmienia, RD_Y; — stopy zwrotu ceny kukurydzy.
Zrodio: obliczenia wiasne.

Tabela 2. Wyniki testow ADF i KPSS dla cen analizowanych zbéz i ich logarytmicznych stop zwrotu

Test Y, Y, Y, RD_Y, RD_Y, RD_Y,
ADF -1,3437|  -0,9926]  -1,5856]  -7,8281 -12,8464]  -6,9354
P_value 06113 0,7581 04901 158E-12] 1,87E-28] 4,94E-10
KPSS bez trendu 1,7265 1,2486 1,3762 0,2377 0,2439 0,1169
Warto$¢ krytyczna testu 0,463
KPSS z trendem 03794 03724 03287  0,1025] 01129  0,0545
Warto$¢ krytyczna testu 0,146
DF-GLS -1,59] 1,71 -1,91 -3,77] 2,11 -4,05
Warto$¢ krytyczna testu -2,89

Oznaczenia: jak w tabeli 1, ADF: Hj — proces I(1), KPSS: H; — proces [(0).
Zrodto: obliczenia wiasne.
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Dla tych samych zmiennych wykonano réwniez test DF — GLS (test Elliota, Rottenberga i
Stocka [1996], ktory polega na usunigciu trendu przed oszacowaniem regresji). Optymalna liczbe
opoznien dla tego testu dobrano wedtug kryterium informacyjnego Akaike’a i Schwarz’a. Na pod-
stawie uzyskanych wynikow testu pierwiastka jednostkowego oraz testu KPSS mozna przypusz-
czaé, ze modele btadzenia losowego moga dobrze opisywac zachowanie si¢ logarytmicznych stop
zwrotu cen produktow rolnych.

Dlakazdego rozpatrywanego czasowego oszacowano parametry modeli ARMAX, uwzgledniajac
odpowiedni stopien wielomianu trendu, sezonowo$¢ oraz stopien autoregresji, ustalone w badaniu
(tab. 2). Do testowania efektu ARCH wykorzystano test ARCH — LM, bazujacy na statystyce LM,
zaproponowany przez Engle’a [1982]. Sprawdzianem testu byta statystyka LM, . =T x R, gdzie T—
liczba obserwacji, R’ wspétczynnik determinacji. Statystyka LM, ., marozkiad o g stopniach swo-
body Po stwierdzeniu wystegpowania efektu ARCH, oszacowalismy parametry modelu ARCH o postaci:

b= o+ S Ael,, dla dy>0,4>0,dlai=12,..q, (13)
i=l

gdzie:

h, — warto$¢ funkcji wariancji warunkowej w okresie t,
&7 — kwadraty wartosci reszt z modelu bazowego,

A, A —parametry modelu.

Wyniki analizy efektu ARCH podano w tabeli 3. Otrzymane dane wskazuja na wystepowanie
efektu ARCH dla wszystkich logarytmicznych stop zwrotu badanych produktéw rolnych. Przepro-
wadzona analiza autokorelacji sktadnika losowego za pomoca testow statystycznych (test Breuscha
—Godfrey’a— LMF, Ljunga — Boxa Q’) ujawnita brak autokorelacji pierwszego i wyzszego rzedu.

W zwiazku z tym, ze przeprowadzone testy wykazaly mozliwos¢ wystapienia efektu ARCH dla
reszt modeli ARMAX, kolejnym etapem badan bylo oszacowanie modeli postaci GARCH (1,1) dla
analizowanych zwrotéw logarytmicznych. Otrzymano nastgpujace oszacowania parametréw mo-
deli dla logarytmicznych stop zwrotu:

— pszenicy konsumpcyjne;j:

62 =0,000215469+ 0,366328¢7, +0,322295957,

o (3,399) (3:430) (2,702)
p- value = 0,0007 0,0006 0,0069
Logarytm wiarygodnosci 620,5643 Kryt. inform. Akaike’a -1233,129
Kryt. bayes. Schwarza -1218,810 Kryt. Hannana-Quinna  -1227376

— jeczmienia paszowego:
67 =0,00025038+0,439769¢, +0,5068945
[ (2,148) (3,636) 4,575)
p- value = 0,0317 0,0003 0,0000

Logarytm wiarygodnosci 482,94 Kryt. inform. Akaike’a  -957,89
Kryt. bayes. Schwarza -943,57 Kryt. Hannana-Quinna 952,13

— kukurydzy paszowe;j:
67 =0,0001127+0,408856¢;, +0,5105695,
G (3,733) (4,392) (7,246)
p- value = 0,0002 0,0000 0,0000

Logarytm wiarygodnosci 598,42 Kryt. inform. Akaike’a  -1188,85
Kryt. bayes. Schwarza -1174,53 Kryt. Hannana-Quinna -1183,1

Suma oszacowan parametréw (o + < 1) dla wszystkich modeli byla mniejsza od jednosci, co
potwierdza, ze procesy stochastyczne byly stacjonarne.

Oszacowane parametry modeli GARCH (1, 1) postuzyly do wyznaczenia zmiennosci dtugookre-
sowej wedhug formuty (11). Bezwarunkowa wariancja blgdu modelu dla logarytmicznych stop zwrotu
cen pszenicy konsumpcyjnej wynosita 0,00069346, dla logarytmicznych stop zwrotu cen jegczmienia
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Tabela 3. Wyniki testu Engle'a dla logarytmicz-
nych stop zwrotu cen analizowanych zbé6z ze
sprawdzianem w postaci statystyki ARCH- LM

Nazwa | Stopiernq| RD_Y, | RD_Y, | RD_Y,
LM, ey 4 8,8654| 12,7025 16,5431
p — value 0,0445| 0,0128] 0,0024
LM, een 12 11,24 18,85 22,03
p — value 0,0671 0,0708/ 0,0508
LM, een 52 94,06 65,22 4465
p — value 0,0003| 0,1030/ 0,07554
Oznaczenia: hipoteza zerowa zaktada, ze efekt ARCH
nie wystepuje.

Zrédto: obliczenia wiasne.

0,0046943, dla logarytmicznych stép zwrotu cen
kukurydzy 0,0013984 1. W kolejnym kroku poréw-
nano modele za pomoca $rednich btedéw dopa-
sowania dla réwnania wariancji warunkowe;j
[Welfe 2003]. Wyniki przedstawiono w tabeli 4.
Ich analiza ujawnia dobra jakos$¢ prognoz, doko-
nanych na podstawie oszacowanych modeli
($redni biad predykcji we wszystkich przypad-
kach jest mniejszy od 5%).

Na koniec, na podstawie logarytmicznych
stop zwrotu cen analizowanych zbéz, wyzna-
czono odchylenia standardowe, przedziaty uf-
nosci oraz zmiennos$¢, wynikajaca z procedury

Tabela 4. Miary doktfadnosci prognoz dokonanych na podstawie modeli GARCH (1,1)

Nazwa RD_Y, RD_Y, RD_Y,

Sredni btad predykcji (ME) -0,00052592| -2,5438e-005| -0,00085027
Btad $redniokwadratowy (MSE) 0,0006735 0,0018146, 0,00088049
Pierwiastek bfedu $redniokwadratowego (RMSE) 0,025952 0,042598 0,029673
Sredni biad absolutny (MAE) 0,01785 0,030175 0,019822

Zrodto: obliczenia wiasne.

Tabela 5. Wyniki oszacowan zmiennosci historycznej cen wybranych zb6z w Polsce w okresie

27.12.2004-07.02.2010

Zboza Odchylenie |Przedziat ufnoscii EWMA_0,6 | EWMA_0,95 | GARCH (1,1)
standardowe

Pszenica konsumpcyjna 0,1875 (0,1727; 0,2049) 0,0884 0,1791 0,1897

Kukurydza paszowa 0,2143 (0,1975; 0,2343) 0,0622 0,2197 0,2697

Jeczmien paszowy 0,3078 (0,2836; 0,3365) 0,4006 0,3664 0,4941

Zrodto: obliczenia wiasne.

EWMA (testowano dwa poziomy parametru lambda: 0,6 i 0,95) i dlugookresowa zmiennos¢, wyni-
kajaca z oszacowanych modeli GARCH (1, 1). Otrzymane wyniki zestawiono w tabeli 5.

Analizujac dane, zestawione w tabeli 5, mozna zauwazy¢, ze poszczego6lne metody wyznaczania
zmiennosci historycznej, wygenerowaty rézne wyniki. Najwyzsze odchylenie standardowe otrzyma-
no dla jeczmienia paszowego (30,78%), nastepnie dla kukurydzy paszowej (21,43%) i pszenicy kon-
sumpcyjnej (18,75%), co sugeruje, ze w badanym okresie najwyzsza zmiennoscia charakteryzowaty
si¢ stopy zwrotu jeczmienia, a najnizsza — pszenicy. T¢ prawidlowo$¢ potwierdzaja wyniki otrzymane
za pomoca procedury EWMA z parametrem lambda rownym 0,95. Co wigcej, wartosci zmiennosci,
oszacowane w ten sposdb, zawieraja si¢ w odpowiednich przedziatach ufnosci. Natomiast wyniki,
uzyskane za pomoca metody EWMA z lambda réwna 0,6, znaczaco odbiegaja od pozostalych i w
zadnym z przypadkdw nie mieszcza si¢ w odpowiednich przedziatach ufnosci. Prawdopodobnie wigc
przyjecie lambdy na tak niskim poziomie nie jest w tym wypadku wskazane, poniewaz zbyt wysokie
wagi, przypisane najnowszym stopom zwrotu, powoduja, ze o poziomie zmienno$ci decyduje zbyt
malo obserwacji. W efekcie mamy do czynienia z bledem prébkowania. Zmienno$¢ wyznaczona na
podstawie ocen parametréw modelu GARCH (1, 1) dla pszenicy i kukurydzy byta zblizona do warto-
$ci otrzymanych na bazie odchylenia standardowego i procedury EWMA z lambda réwna 0,95.
Natomiast, w przypadku jeczmienia paszowego, model GARCH (1, 1) wygenerowal najwyzsza zmien-
nos¢ (wyzsza nawet niz w wypadku wyktadniczo wazonej sredniej ruchomej z parametrem wygtadza-
jacym na poziomie 0,6). Jak wida¢ nie otrzymano jednoznacznych wynikdw, wskazujacych uniwer-
salng metode szacowania i prognozowania zmiennos$ci dla wszystkich badanych towardéw.

Podsumowanie

Zgodnie z celem pracy, do modelowania zmiennosci cen na rynku zb6z w Polsce zastosowano
alternatywne podej$cia: odchylenie standardowe logarytmicznych stop zwrotu, procedur¢ EWMA
i najbardziej zaawansowane — modele GARCH. Badania wykazaly, ze analizowane metody moga
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by¢ stosowane do opisu zmiennos$ci rozpatrywanych towaréw rolnych. Niemniej, na podstawie
uzyskanych wynikow, nie mozna arbitralnie wskazac¢ najlepszej czy uniwersalnej metody. Wymaga
to dalszych badan, dluzszych szeregéw czasowych oraz uwzglednienia réwniez 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.
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