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1. WPROWADZENIE

Jednym z czynnikéw wplywajacych na rozwdj gospodarczy jest rozwdj Swiatowe-
go przemystu stalowego. Réwnoczes$nie wielkoS¢ produkcji i zuzycie stali moze by¢
traktowane, jako wskazZnik kondycji gospodarki. Wzrost popytu na wyroby stalowe jest
Scisle zwigzany z rozwojem budownictwa, transportu, przemysiu maszynowego, samo-
chodowego, produkcja sprzetu AGD. Bezposrednio z kondycjg przemystu stalowego
zwiazane sa takie branze jak: koksownictwo, gérnictwo wegla koksowego i rud zelaza.

Konsekwencja wzrostu lub spadku popytu na wyroby stalowe jest réwniez wzrost
lub spadek produkcji stali surowej. Produkcja stali jest w ostatnim czasie gtéwnie
realizowana w ramach kontraktéw, stad mozna przyjaé zatozenie, Ze jest ona realizacjg
zgltaszanego popytu. Bezposrednio ze zmianami popytu na wyroby stalowe zwigzane sg
zmiany cen wyrobow stalowych, a takze surowcéw potrzebnych do produkc;ji stali: kok-
su, wegla koksowego i rud zelaza oraz zlomu. Z drugiej strony poziom cen surowcow
jest uzalezniony od ich aktualnej podazy. O ile w diugim okresie podaz jest stabilna
(inwestycje majg ekonomiczny sens jedynie dla duzych zt6z, ktére sg eksploatowane
latami), w krotkim okresie mogg wystepowaé duze wahania. Przykladowo powddz,
ktéra nawiedzita Australi¢ (najwigkszego eksportera wegla, w tym wegla kokosowego
na Swiecie) w grudniu 2010 roku zatrzymala wydobycie i eksport wegla na miesiac.
W konsekwencji Swiatowe ceny wegla koksowego wzrosly z 230 $/t FOB Australia
(cena spotowa wegla koksowego w grudniu 2010 r.) do 325 $/t FOB Australia (cena w
styczniu 2011 r.). Wzrosty cen byly obecne réwniez na rynku europejskim i to pomimo
tego, ze wielko$¢ importu ,,wegla australijskiego” do Europy jest minimalna.

Produkcja stali odbywa si¢ giéwnie przy wykorzystaniu jednego z dwdch procesow:
konwertorowo — tlenowego (uktad technologiczny: koksownia — wielki piec — konwer-
tor tlenowy) lub tuku elektrycznego. W Europie ok. 60% produkcji stali wytwarzane
jest w procesie wielkopiecowym, a pozostata czes¢ wytwarzana jest w procesie tuku
elektrycznego. W procesie wielkopiecowym jako surowiec wykorzystywany jest koks.
Oba procesy wykorzystujg wegiel energetyczny.

W artykule zostanie dokonana analiza rynku stali przy zatozeniu, ze do produkcji
stali wykorzystuje sie proces wielkopiecowy. Stad analizowany zbiér zmiennych obej-
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muje: cen¢ koksu, ceng stali oraz wielkos¢ produkcji stali. Analiza zaleznoSci zostanie
przeprowadzona dla rynku europejskiego na danych miesiecznych w latach 2003-2011.

Tak dobrany zbiér zmiennych pozwala oceni¢ wzajemne relacje cen surowcow
wykorzystywanych do produkcji stali, wielkoSci produkcji stali i cen produktu final-
nego. Badanie zaleznoSci zostanie przeprowadzone w ramach modeli VAR (ECM) w
postaci strukturalnej, ktére wymaga przyjecia odpowiednich restrykcji dla macierzy
odpowiadajgcych za réwnoczesne przyczynowosci w systemie (por. Liitkepohl, 2007 s.
358 i dalsze). W badaniu przyjeto rekursywna posta¢ systemu zaleznosci, przy czym
kolejnos¢ zmiennych odpowiada procesowi produkcji stali. Zalozono zatem, ze ceny
koksu oddzialuja na wielko$¢ produkcji stali, ktéra dalej wptywa na jej ceny. Innymi
stowy, kierunek przeplywu impulséw w analizowanym systemie przyjeto zgodnie z
ponizszym schematem:

Cena koksu = Wielko§¢ produkcji stali surowej = Cena stali.

Przeprowadzona w artykule analiza zalezno$ci na rynku stali bedzie miala na celu
udzielenie odpowiedzi na nastepujace pytania:

— Czy rynek stali (rozumiany, jako system trzech analizowanych zmiennych) znaj-
duje sie w dtugookresowej réwnowadze?

— Jakiego typu przyczynowosci wystepujg dla zmiennych wchodzacych w sktad
faiicucha produkc;ji?

— Jaka jest reakcja zmiennych systemu na ich zmiany?

— Czy wystepuje i jakie jest opdZnienie takiej reakcji?

— Jaki jest wplyw poszczegdlnych zmiennych na wariancj¢ bledéw prognoz?

Artykut sktada sie z pigciu czg¢Sci. Druga czgs$¢ przedstawia charakterystyke euro-
pejskiego rynku stali. Kolejna cze$¢ prezentuje wykorzystang w artykule metodologi¢
wnioskowania w oparciu o strukturalne modele VAR i VECM. Cze$¢ czwarta pracy
zawiera wyniki, otrzymane na podstawie zbudowanego dla zmiennych charakteryzu-
jacych rynek stali, strukturalnego modelu VECM. W podsumowaniu przedstawiono
odpowiedzi na postawione pytania oraz najwazniejsze wnioski.

Pomimo duzego znaczenia rynku stali dla Swiatowej gospodarki jego funkcjonowa-
nie nie jest tematem zbyt wielu opracowan. Analiza rynku stali pojawia si¢ w zasadzie
jedynie w kontekScie powigzania ze wzrostem PKB np. Ghosh (2006), Kwang-Sook
(2011), Rebiasz (2006). GIéwnym problemem przy tego typu analizach jest dostepnosé
odpowiedniej jakosci danych. Autorzy dysponowali danymi pochodzacymi z komer-
cyjnych baz Coke Market Report — Resource-Net oraz SBB Steel (www.steelbb.com).
Bazujac na tych danych autorzy prowadzili w pracach Papiez, Smiech (2011a, 2012),
Wydymus et al., (2010) badania dotyczace modelowania i prognozowania cen kok-
su, a w pracach Papiez, Smiech (2011b), Smiech, Papiez, Fijorek (2012) analizowali
przyczynowos$¢ cen na rynku surowcéw energetycznych, w szczegdlnosci cen na rynku
wegla energetycznego, wykorzystujac modele VECM.
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2. RELACJE POMIEDZY POPYTEM NA WYROBY STALOWE A CENAMI STALI I SUROWCOW
NA RYNKU EUROPEJSKIM W LATACH 2003-2011

W latach 2003-2011 mozemy wyrdzni¢ okresy koniunktury i dekoniunktury prze-
mystu hutniczego (por. rys. 1). Pierwsze zalamanie na rynku stali byto w III kwartale
2005 r. i wéwczas wiele koncernéw europejskich okresowo ograniczyto produkcje, co
w konsekwencji spowodowalo zmniejszenie zapotrzebowania na surowce (koks, wegiel
koksowy). Ostabienie to miato charakter przejSciowy, gdyz juz w IV kwartale 2005 r.
obserwuje si¢ ponowny wzrost produkcji stali, az do III kwartatu 2008 r. Jednak w dru-
giej polowie 2008 r. pojawily si¢ pierwsze oznaki osfabienia popytu na wyroby stalowe,
a w efekcie od pazdziernika koncerny stalowe zaczety odczuwac skutki dekoniunktury,
co pociagnelo za sobg szybko spadajgce ceny stali, a w konsekwencji ceny surowcéw.
Kryzys spowodowal, ze koncerny hutnicze wprowadzily ograniczenie produkcji, co
spowodowato, ze zmalal popyt na surowce (Ozga-Blaschke, 2009). Produkcja stali w
Europie spadata az do I kwartatu 2009 r. Dopiero od II kwartalu obserwujemy ponowny
wzrost, a nastepnie chwilowy spadek w III kwartale 2010 r.
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Rysunek 1. Wielko$¢ miesiecznej produkcji stali surowej w Unii Europejskiej w tys. ton w okresie
styczent 2003-czerwiec 2012
Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie danych www.worldsteel.org.

Z drugiej strony zachwianie réwnowagi pomiedzy popytem a podaza wegla kok-
sowego prowadzi do zmian cen tegoz surowca i w konsekwencji do zmian cen koksu.
W $wiatowym handlu weglem koksowym cena i wielko$¢ tonazu dla okoto 90% wy-
dobytego wegla ustalana jest w kontraktach. Do kwietnia 2010 roku ceny w ramach
kontraktéw ustalane byly na okres roczny od 1 kwietnia danego roku do 31 marca roku
nastepnego (tzw. rok fiskalny). Obecnie ceny ustalane s3 w kontraktach na okres kwar-
talu. Pozostata ilos¢ wegla w zalezno$ci od zapotrzebowania jest uzupelniania zakupami
na rynku spotowym. Ceny spotowe sa ksztattowane przez biezaca sytuacje podazowo-
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popytowa. Mimo, ze ceny spotowe wegla dotyczg tylko 10% wymiany handlowej to
ich poziom w istotny spos6b wplywa na poziom negocjowanych cen (Ozga-Blaschke,
2008).

Poziom cen wegla jest uzalezniony od sytuacji popytowo-podazowej. Pierwsze
zachwianie tej rownowagi miato miejsce w 2004 roku, bowiem wzrost produkcji stali
spowodowat deficyt koksu, a w konsekwencji wzrost cen koksu w I péiroczu 2004
roku i wzrost cen wegla koksowego na rynku spotowym. Ten wzrost spowodowal, ze
ceny kontraktowe wegla koksowego na 2005/2006 byly o 119% wyzsze w stosunku
do cen z poprzedniego roku. Przez nastgpne dwa lata cen spadly, by ponownie rosngé
od potowy 2007. Gléwnymi przyczynami tego wzrostu byly czynniki pogodowe (np.
powodzie w Australii w styczniu i lutym 2008 r.) oraz ograniczenie eksportu i zwigk-
szenie importu wegla koksowego przez Chiny. W konsekwencji ceny kontraktowe na
2008/2009 ustalono na poziomie o 200% wyzszym. Nalezy pamigtac, ze tak wysokie
ceny teoretycznie obowiazywaly do koica I kwartatu 2009 r., czyli przez dwa kwartaly
znacznego spadku produkcji stali (cze$¢ duzych odbiorcéw dazyla do uniewaznienia
czesci kontraktéw). Spadek produkcji stali spowodowal, ze na kolejny rok 2009/2010
ustalono nizsza cen¢ kontraktowg. Nalezy zauwazy¢, ze w potowie 2009 r. nastgpilo
ozywienie w §wiatowym przemysle stalowym oraz koksownictwie, ktére przyczynito
si¢ do zwigkszenia zapotrzebowania na wegiel koksowy. Znalazto to swoje odbicie we
wzroScie cen wegla w ramach transakcji spor dla dostaw w III kwartale 2009 r. W
zwigzku z duza dynamikg zmian od II kwartatu 2010 roku ceny kontraktowe ustalane
sa na okres kwartatu. Poniewaz ceny wegla koksowego ustalane sa gtéwnie w kontrak-
tach dlugoterminowych do analizy wzajemnych relacji pomiedzy cenami surowcéw a
cenami stali wybrano cen¢ koksu, jako cene surowca. Rysunek 2 przedstawia Srednig
miesigczna cen¢ kontraktowg wegla koksowego australijskiego w €/t na bazie FOB
Australia oraz cen¢ koksu hutniczego 10,50%/11,50% Ash notowang dla Europy P61-
nocnej — CIF w €/t i §rednig miesi¢gczng cen¢ stali — zwoje walcowane na goraco
(HRC) notowang dla Europy Péinocnej — rynek krajowy w €/t (baza EXW) w okresie
styczeni 2003-czerwiec 2012. Nalezy dodad, ze specyfika koksu polega na tym, ze jest
to surowiec, ktérego ceny nie sg notowane na gietdach Swiatowych.

3. METODYKA BADAN

Podstawowym modelem wielowymiarowych szeregdw czasowych jest model wek-
torowej autoregresji (w skrocie VAR) postaci (Liitkepohl, 2007; Osinska, 2006):

Y = (I)Dt+A]yt_] +...+Apy,_p+ut, (1)

gdzie: y; = (yis,...,Yk:)" to wektor K szeregéw czasowych, D, — oznacza zmienne
deterministyczne (np. trend, sezonowos¢), @ — macierz wspétczynnikéw dla zmien-
nych deterministycznych, A; — (KxK) wymiarowe macierze wspoétczynnikéw modelu,
u; = (uyy, . .., ug,)" — nieobserwowany wektor btedéw, o ktérym zaktadamy, ze jest zbio-
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Rysunek 2. Srednia miesieczna cena kontraktowa wegla koksowego australijskiego w €/t na bazie FOB
Australia oraz Srednia miesigczna cena koksu hutniczego 10,50%/11,50% Ash notowana dla Europy
Pétnocnej — CIF w €/t i Srednia miesigczna cena stali — zwoje walcowane na goraco (HRC) notowana
dla Europy Pétnocnej — rynek krajowy w €/t (baza EXW) w okresie styczen 2003-czerwiec 2012
Uwaga: Miesieczna zmiennos¢é cen wegla koksowego wynika z kursu €/$, gdyz ceny kontraktowe wegla
ustalane sa w $/t

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie danych: www.resource-net.com, www.steelbb.com.

rem niezaleznym proceséw bialoszumowych o zerowej Sredniej i dodatnio okreslonej
niezmienniczej w czasie macierzy kowariancji E (u;, u)) = 3,,.
Moéwimy, ze proces y; jest stabilny, jesli spetniony jest warunek:

det(I-Ajz—...—A")#0, dla [g<]1. 2)

W przypadku, gdy réwnanie (2) posiada pierwiastek jednostkowy, |z| = 1, wéwczas,
co najmniej jedna ze zmiennych wchodzacych w sktad procesu jest zintegrowana w
stopniu pierwszym I(1).

Model wektorowej autoregresji powstat, jako alternatywna do stosowanych wcze-
$niej modeli o réwnaniach wspéizaleznych. Argumenty, ktére zostaly postawione prze-
ciwko modelom o réwnaniach wspétzaleznych dotyczyly miedzy innymi arbitralnosci
podzialu na zmienne endogeniczne i egzogeniczne oraz restrykcji narzucanych na mo-
del w celu jego identyfikacji. Modele wektorowej autoregresji zostaly zbudowane na
nastepujacych zatozeniach (Osiniska, 2006):

— Nie rozréznia si¢ a priori zmiennych endogenicznych oraz egzogenicznych;

— Nie ma wstepnych ograniczen dla zadnych parametréw modelu;

— Nie istnieje zadna pierwotna teoria ekonomiczna, na podstawie ktérej budowany
jest model.

Szczegdlnie ciekawy przypadek modelu VAR wystepuje w sytuacji, gdy poszcze-
gblne szeregi czasowe sg zintegrowane w stopniu pierwszym I(1), ale istnieje ich
liniowa kombinacja, ktora jest stacjonarna. Zmienne systemu znajduja si¢ wéwczas w
dlugookresowej rownowadze, a o szeregach powiemy, ze sg skointegrowane. W takim
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wypadku, jak pokazat Granger, Weiss (1983) w twierdzeniu o reprezentacji, skointegro-
wane zmienne posiadaja reprezentacje wektorowego modelu korekty bledem (VECM).
W modelu VAR pojawia si¢ wtedy stacjonarna sktadowa okreslajaca odchylenia od dtu-
gookresowej rownowagi. Model VECM przyjmuje wéwczas postaé (Johansen, 1995)
(dla prostoty zrezygnowano w zapisie z czeSci deterministycznej):

Ayy =y, + T1Ay 1 + oo+ T 1Ay per + g, 3)

gdzie: = —(Ix — A1 —...—A)).T;=— (A +...+4,) dla i=1....p-1

Ze wzgledu na to, ze Ay, nie zawiera trendu stochastycznego (z zalozenia jest
zmienng I(1), dla ktérej pierwsze przyrosty sg stacjonarne) jedynym skfadnikiem w
rownaniu, ktéry zawiera zmienne typu I(1) jest Ily,_;. Kombinacja ta musi by¢ jednak
stacjonarna, inaczej nie mozliwe bytoby uzgodnienie struktury stochastycznej obu stron
réwnania. Ily,_; zawiera relacje kointegrujacg, ktéra opisuje zaleznos¢ dlugookresowa
zmiennych. Macierze I'; odpowiadaja za krétkookresowa dynamike uktadu.

W przypadku kointegracji proceséw macierz II jest nieodwracalna. Jesli zalozy-
my, ze rzad tej macierzy wynosi r tj. rk(Il) = r < K, woéwczas znajdziemy takie
macierze «, rzedu r, ze I1 = @fB’. Z uwagi na stacjonarno$¢ iloczynu Iy, ;, stacjo-
narna musi by¢é réwniez kombinacja 8’y,_; (inaczej iloczyn macierzy « oraz S’y
bytby I(1)). Zawiera ona r relacji kointegrujacych (stacjonarnych kombinacji liniowych
wspolrzednych wektora y;). Macierz 8 jest nazywana macierzg kointegracji. Macierz
a jest macierzg dostosowan (wspétczynnikow modelu), ktéra odpowiada za szybkos$¢
powrotu do réwnowagi dlugookresowe;.

Model zapisany réwnaniem (3) moze wystgpowaé w ponizszych trzech szczeg6l-
nych przypadkach:

—rk (Il) = K to proces y, jest stacjonarny w zakresie wariancji,

— rk (IT) = 0 to sktadnik dtugookresowy w réwnaniu (3) znika. System stabilnych
réownai VAR nalezy budowac dla pierwszych przyrostow szeregéw,

— 0 <rk(I)=r <K to istnieje r relacji kointegrujacych dla wektora y;.

W empirycznych zastosowaniach, w sytuacji gdy niektére ze zmiennych wcho-
dzacych w skfad wektora y, sg rzedu I(1), kluczowe pytanie dotyczy wystepowania
pomiedzy nimi kointegracji. Jest to tozsame z ustaleniem rzedu macierzy I1. Stosowne
testy sg prowadzone sekwencyjnie. W i-tym kroku testuje si¢ hipotez¢ zerowg méwiaca,
ze rk (Il) = i — 1 przeciwko hipotezie mdéwigcej, ze rk (I1) > i — 1. Procedura testowa
koniczy si¢ w dwoch przypadkach. Pierwszy wystepuje wtedy, gdy nie ma podstaw do
odrzucenia hipotezy zerowej. Drugi, gdy odrzucana jest hipoteza zerowa w kroku K.
Najpopularniejsze statystyki odnosza si¢ do maksymalnej wartosci wlasnej macierzy
IT albo do Sladu tej macierzy i zostaly opublikowane przez Johansen, Juselius (1990).

Rzad opdznienia w modelach wektorowej autoregresji jest dobierany albo za pomo-
cg kryteriéw informacyjnych (zwykle AIC, BIC, HQIC) albo tak, by zminimalizowaé
wariancje bledéw prognoz. Wybranie zbyt niskiego rzedu autoregresji moze powodo-
waé wystepowanie korelacji wzajemnych. Z kolei dobranie zbyt duzego rzedu opdz-
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nienia moze powodowac, ze parametry przy dalszych opdZnieniach bgdg statystycznie
nieistotne.

Statystyczna ocena modelu obejmuje testowanie wiasnosci reszt modelu oraz sta-
bilno$¢ modelu. Wykorzystuje si¢ w zwigzku z tym testy normalnoSci dla reszt, ktére
pozwalajg oceni¢ normalno$¢ poszczegdlnych sktadowych wektora y, oraz sprawdza si¢
wielowymiarowa normalnos¢ testem Doornika-Hansena (1994). Réwniez weryfikuje
si¢ autokorelacj¢ reszt. W tym celu stosuje si¢ testy: test Portmanteau, test Ljunga-
Boxa (1978), czy tez test Breuscha-Godfreya. Hipotezy zerowe tych testow gloszg brak
autokorelacji (korelacji wzajemnych) reszt dla pierwszych p opdZznien. Odpowiednie
wzory mozna znalez¢ w pracy Liitkepohl (2007). Stabilno$¢ modelu jest weryfikowana
testem Chowa.

Modele wektorowej autoregresji umozliwiajg analiz¢ przyczynowosci rozumiang w
sensie zaproponowanym przez Grangera (1969). Powiemy, ze wektor y,, jest przyczyna
w sensie Grangera dla wektora yy,, jesli biezgce wartosci y;, mozna prognozowac
doktadniej wykorzystujac przeszle wartosci wektora y,,. Przeprowadzenie testu wymaga
podziatu wektora y, = (yy;,...,Vk:) na dwa podwektory tj.:

Yir | _ p apr; A, Yip-i
[thl Zi:l{ H

azy; Ay Y2,1—i

+

i l )

Uy

Powiemy, ze wektor y,; nie jest przyczyna w sensie Grangera dla wektora y;, wtedy
i tylko wtedy, gdy a»; = 0, dla kazdego i = 1,2,..., p. Powyzszy warunek stano-
wi hipoteze zerowg w teScie przyczynowosci. Uogélnienie testu przyczynowosSci na
przypadek zmiennych skointegrowanych podal Toda, Yamamoto (1995) oraz Granger,
Weiss (1983). Zastosowane w pracy podejScie odnosi si¢ do przyczynowosci bezpo-
Sredniej — w sensie Grangera (Osifiska, 2009) i oznacza, ze zmienna zdefiniowana,
jako przyczyna wywoluje skutek w kolejnym okresie. Natomiast Hsiao (1982) rozwa-
za tzw. przyczynowosS¢ posrednig przy obecnosci trzeciej zmiennej. Wowczas pierwsza
zmienna dziata na druga, ktéra z kolei z pewnym opdZnieniem oddziatuje na trzecia.
Dufour, Pelletier, Renault (2006) zdefiniowali model VAR, ktéry umozliwia analizg
sily zaleznosci predyktywnej w krétkim i dlugim horyzoncie.

Posta¢ modelu zapisana réwnaniem (4) umozliwia réwniez analiz¢ przyczynowosci
réwnoczesnej (instantaneous causality), ktéra oznacza zaleznosci (niezerowg korelacje)
dla wektoréw u;, oraz u,,. Hipoteza zerowa w tesScie okresla brak przyczynowosci
i jest sformufowana nast¢pujgco: H, : E (”1 tu’h) = 0. Réwnoczesna przyczynowosé
jest relacja symetryczna, co stanowi dysonans z powszechnie uzywanymi pojeciami
przyczyny oraz skutku (Charemza, Deadman, 1997; Osinska, 2006; Osiriska, 2008).

Interpretacja parametréw w modelach wektorowej autoregresji jest utrudniona
z uwagi na ich liczbe i wzajemne interakcje zmiennych systemu. Wplyw jednej zmien-
nej na inng badany jest przy pomocy tzw. funkcji odpowiedzi na impuls. Powstaje ona,
po sprowadzeniu (stabilnego) modelu do postaci nieskoriczonej $redniej ruchome;j. Jest
to tzw. dekompozycja Walda:
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V= ZZO D;u;, (5

gdzie: @y = I, za$ pozostate macierze @, mogg by¢ wyznaczone rekurencyjnie:
O, = > D jAj dlas=12,..., A;=0,daj>p.
=1

Element (i, /) macierzy @, pokazuje odpowiedzZ y; .., na jednostkowa zmiang¢ warto-
Sci y;, zaktadajac state wartosci catego wektora y,. Powyzsza interpretacja jest mozliwa
o ile nie wystepuje przyczynowos¢ jednoczesna. Inaczej mowigc, wymaga si¢, aby
macierz X, byla diagonalna.

Inng metoda analizy dynamicznych wtasno$ci modelu VAR jest dekompozycja wa-
riancji btedu prognozy. Pokazuje ona, jaka cz¢$¢ zmiennoSci biedu losowego prognozy
dla horyzontu k& danej zmiennej wynika z wystepowania kolejnych szokéw struktural-
nych.

Przeprowadzenie takiej dekompozycji wymaga, aby sktadniki losowe w poszcze-
g6lnych réwnaniach nie byly ze sobg skorelowane. Czesto warunek ten nie jest spel-
niony. Wéwczas analiza zalezno$ci prowadzona w ramach modeli VAR nie daje jed-
noznacznych wynikéw, ktére sg rézne w zaleznos$ci od uporzgdkowania zmiennych
w wektorze y,. Potrzebna jest dodatkowa informacja (z poza préby), ktéra umozliwi
wlasciwa interpretacje rezultatéw. Innymi stowy VAR sg zredukowang formg mode-
li, za$ strukturalne restrykcje sg niezbedne do jednoznacznej identyfikacji zaleznosci
pomiedzy zmiennymi (Liitkepohl, 2007).

Konstruktywng krytyke modeli VAR podal w 1981 roku Sims proponujac struktu-
ralny model VAR. W latach 90. ubieglego wieku King, Plosser, Stock 1 Watson (1991)
zaproponowali strukturalny model VECM.

W najogdlniejszej postaci strukturalny model VAR dla stacjonarnych zmiennych
moze zostaé przedstawiony w postaci:

Ay[ = Aiyl—l + ...+ A;y[_p + Bgt N (6)

gdzie macierz A oraz B odpowiadaja za nieopdZnione zwigzki pomiedzy zmiennymi
systemu (macierz A) oraz sktadnikami losowymi (macierz B), &, jest wektorem skfadni-
kow losowych z diagonalng macierz kowariancji, zas macierze Aj, ..., A, odpowiadajg
za dynamiczne wiasnoSci systemu.

Przejscie z modelu (6) do modelu (1) nastgpi, jesli rownanie postaci (6) pomnozy
si¢ (obustronnie) przez odwrotno$¢ macierzy A. Obie postacie modeli r6znig sie licz-
ba parametréw wchodzacych w sklad poszczegdlnych macierzy. Okazuje sie, ze aby
zidentyfikowa¢ model SVAR na podstawie modelu VAR nalezy dokona¢ K restrykcji.
W literaturze przedmiotu (Liitkepohl, 2007) wskazuje si¢ na szczegdlne przypadki
modeli SVAR. Sa to modele typu A, typu B oraz typu AB. Nazwy modeli wskazuja
na symbole macierzy w rownaniu (6), ktéore w danym podejsciu niosg informacje na
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temat jednoczesnych przyczynowosci i ktére sg przedmiotem opisu. W przypadku,
gdy macierze te sg tréjkatne dolne mamy do czynienia z rekursywng strukturalizacjg
systemu. Wowczas dla i < j zmienne y,; nie wystepuja w rownaniu dla zmiennych y;;.
Jest to réwnoznaczne z okreSleniem tafcucha dystrybucji w danym systemie (Wold,
1960), ktéry oznacza zalezno$¢ przyczynowo — skutkowa obserwowana w tej samej
jednostce czasu i przeplyw impulséw od jednej zmiennej do drugiej.

Jedli nie ma dostatecznie silnych teoretycznych przestanek do okreSlenia typu
strukturalizacji macierzy A oraz B, wowczas mozna prébowac okresli¢ restrykcje na
podstawie skumulowanych efektéw szokéw. Podejscie to zostalo wprowadzone przez
Blancharda, Quaha (1989). Jego idea polega na identyfikacji struktury systemu poprzez
nalozenie restrykcji na macierz dtugookresowych efektéw zaburzen ®. W przypadku,
gdy rozwazany system zmiennych ma r relacji dlugookresowych, wéwczas r — im-
pulséw ma charakter przejSciowy (pozostate K — r impulséw ma natomiast charakter
permanentny). Bazujac na powyzszych zalozeniach i teorii ekonomicznej naktada si¢
stosowne restrykcje w ten sposéb doprowadzajac do identyfikacji modelu.

Zwykle strukturalny model korekty bledem (SVECM) przyjmuje posta¢ (Liitkepohl,
2007):

AAy; =Ty + T Ay + . + F;flAy,,pH + Bg,, (7

gdzie: & ~ (0, Ix).

Taki model mozna sprowadzi¢ do postaci strukturalnego modelu wektorowej au-
toregresji SVAR i dalej rozwazaé restrykcje w ramach modelu typu AB. Jednak jak
podaje (Liitkepohl, 2007) z faktu wystgpowania okreSlonej liczby relacji dlugookre-
sowej rownowagi wynika wystepowanie maksymalnej liczby przejSciowych szokéw,
czyli szokéw, ktérych efekty wygasaja wraz z uplywem czasu. Jest to przeciwienstwo
trwalych szokéw, ktérych efekty nigdy nie wygasaja. Natomiast przejSciowe szoki mo-
g3 by¢ wykorzystane, jako restrykcje w macierzy dlugookresowych efektéw zaburzen.
W takiej sytuacji budowa modelu koncentruje si¢ na analizie szokéw w ramach modelu
B oraz wspomnianej macierzy dtugookresowych efektéw zaburzen.

4. PREZENTACJA DANYCH I ANALIZA WYNIKOW

Analiza zalezno$ci na rynku stali zostata oparta na miesi¢cznych szeregach czaso-
wych z okresu od stycznia 2003 roku do grudnia 2011 roku. Dtugo$¢ kazdego z szere-
géw wynosita 106 obserwacji. Tak niewielka podaz danych uniemozliwia budowanie
modeli o duzej liczbie op6znien. Nalezy dodaé, ze na rynku stali, gdzie podpisywane sa
kontrakty na kwartali dtuzej stanowi to spore utrudnienie i moze uniemozliwi¢ ujecie
w modelu wszystkich istotnych informacji. Dane wykorzystane do analizy to:

— C _koksu — $rednia miesieczna cena koksu hutniczego 10,50%/11,50% Ash no-
towana dla Europy Péinocnej — C&F w €/t (zr6dio danych www.resource-net.com);

— Prod _stali — wielko$¢ miesigecznej produkcji stali surowej w Unii Europejskiej
w tys t. (Zrédto danych www.worldsteel.org);
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— C_stali — Srednia miesigczna cena stali — zwoje walcowane na goraco (HRC)
notowana dla Europy Péinocnej — rynek krajowy w €/t (baza EXW) (Zrédto danych
www.steelbb.com).

Analizowany zbiér zmiennych, z uwagi na sezonowos$¢ wielkoSci produkcji sta-
li surowej oraz nagle zmiany spowodowane np. kryzysem gospodarczym, powodzia,
rozszerzono o nast¢pujgce deterministyczne zmienne:

— Zmienne sezonowe dla miesi¢cy — zmienne zero-jedynkowe,

— Impuls 04 _ml — warto$§¢ 1 w styczniu 2004 r. oraz warto$¢ O dla pozostalego
okresu,

— Impuls 04 _m5 — warto§¢ 1 w maju 2004 r. oraz wartos¢ 0 dla pozostatego okresu,

— Impuls 08 _m10 — warto$¢ 1 w pazdzierniku 2008 r. oraz warto$¢ O dla pozosta-
fego okresu,

— Impuls 09 _m3 — warto§¢ 1 w marcu 2009 r. oraz wartos¢ 0 dla pozostalego
okresu,

— Impuls 10 _m4 — warto$¢ 1 w kwietniu 2010 r. oraz warto$¢ 0 dla pozostalego
okresu.

Wszystkie obliczenia zostaly wykonane w programach JMulTi oraz Gretl.

Analize zaleznoSci pomiedzy zmiennymi rozpoczeto od przeprowadzenia testu ko-
integracji Johansena, ktéry mial wskazac istnienie relacji kointegrujacych. W zwigzku
z tym najpierw sprawdzono stopier zintegrowania szeregéw. Do badania stacjonarnosci
szeregéw czasowych wykorzystano test pierwiastka jednostkowego ADF (Dickey, Ful-
ler, 1981). Wartosci statystyki w teScie ADF dla zmiennej i jej przyrostéw przedstawia
tabela 1. Wyboru liczby opdZnient w teScie dokonano wykorzystujac wartos$¢ kryterium
informacyjnego Akaike.

Tabela 1.
Wartosci p-value dla statystyki w teScie ADF dla zmiennej i jej przyrostow
. Warto$¢ p-value w tesScie ADF
Zmienna

Bez stalej Stata Stata + trend

C_koksu 0,5878 (3) 0,2252 (3) 0,1736 (12)
Prod_stali 0,4819 (12) 0,1787 (1) 0,3187 (1)
C_stali 0,5883 (1) 0,1850 (2) 0,1890 (2)

A C_koksu 0,0000 (2) 0,0000 (2) 0,0000 (2)
A Prod_stali 0,0025 (12) 0,0015 (9) 0,0092 (9)
A C_stali 0,0000 (0) 0,0000 (0) 0,0000 (0)

Uwaga: w nawiasie liczba op6Znient ustalona na podstawie kryterium AIC

Zr6dto: Obliczenia wiasne

Na podstawie wartosci statystyki w teScie ADF mozna stwierdzié, ze analizowane
szeregi sg zintegrowane w stopniu 1. Testowanie kointegracji przebiegato zgodnie z pro-
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cedurg Johansena w oparciu o test §ladu i maksymalnej warto$ci wilasnej (Liitkepohl,
2007 s. 328). Wyniki testéw dla réznych specyfikacji modelu (liczby opdZnien) nie byly
jednoznaczne zaréwno, jesli chodzi o wystepowanie kointegracji jak i liczbe réwnan
kointegrujacych. Ostatecznie przyjeto na podstawie oceny warto$ci kryteriéw informa-
cyjnych, ze rzad opdZnienia wynosi 4 miesigce, za§ w rownaniu kointegrujacym nie
wystepuje ani stata ani trend liniowy. Testowane uktady zmiennych uzupetniono o zbiér
zmiennych deterministycznych. Wyniki testu przedstawia tabela 2. Na podstawie testu
Johansena przyjeto, ze w modelu wystepuje jedna relacja kointegrujaca.
Przeprowadzona analiza jest punktem wyjscia do estymacji modelu VECM.

Tabela 2.
Test kointegracji Johansena: liczba réwnan: 3, rzad opdzZnienia: 4, zmienne egzogeniczne: Impuls 04_ml,
Impuls 04_m5, Impuls 08_m10, Impuls 09_m3, Impuls 10_m4, zmienne sezonowe dla miesiecy

iz Statystyka 4
Liczba wektoréw ) Statysty}(a Wartos¢é maksymalnej Wartos¢
. . $ladu macierzy p-value et . p-value
kointegrujacych 1 1 warto$ci wlasnej 1
trace trace /l max
max
HO: r = 0; Hl: r >0 52,906 0,0000 46,920 0,0000
HO:r=1;Hl: r >1 5,9864 0,4380 4,3786 0,5738
HO: r =2; Hl: r >2 1,6078 0,2402 1,6078 0,2397

Zrédlo: opracowanie wiasne na podstawie obliczeri w Gretlu

Na podstawie przeprowadzonej analizy szeregéw czasowych ustalono, ze model
VECM bedzie zawieral 3 opdZnienia oraz jedno réwnanie kointegrujace. Estymacji pa-
rametréw dokonano metodg Johansena (reduced rank estimation) (Liitkepohl, Kritzig,
2004). Wyniki estymacji modelu VECM zostaly przedstawione w tabeli 3.

Natomiast parametry macierzy kointegracji, po znormalizowaniu ze wzgledu na
zmienng C_koksu, oraz macierzy dostosowan zostaly przedstawione w tabeli 4.

W réwnaniu dlugookresowym zaréwno wielkos$¢ produkcji stali jak i jej cena majg
istotny wptyw na cene koksu, a wiec mozna je traktowac jako zmienne dtugookresowe-
go oddziatywania. Natomiast w relacji krétkookresowej wszystkie rozwazane zmienne
dostosowujg si¢ do relacji dlugookresowej, gdyz parametry przy mechanizmie korekty
bledem (ecm,_)) sg istotne statystycznie. Ponadto ujemne wartoSci tych parametréw za-
pewniajg dochodzenie do stanu réwnowagi. Najszybciej do stanu réwnowagi dochodzi
wielko$¢ produkcji stali. Natomiast bardzo wolno do poziomu réwnowagi dostosowujg
si¢ ceny koksu 1 stali.

Nastepnie dokonano weryfikacji modelu ze wzgledu na zatozenia dotyczgce sktad-
nikéw losowych. Wyniki testow Boxa-Pierce’a i Breuscha-Godfreya wskazujg na brak
autokorelacji reszt. WartoSci statystyki wielowymiarowego testu Doornika-Hansena nie
zaprzeczaja, ze faczny rozktad wielowymiarowego sktadnika losowego jest normalny.
Podobnie test na wielowymiarowy efekt ARCH, wskazuje na homoskedasyczno$¢ wa-
riancji wielowymiarowego rozkladu reszt modelu. Dodatkowo testy Jarque-Bera i test
mnoznikéw Lagrange’a dla poszczegdlnych rownan wskazuja, ze nie ma podstaw do
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Tabela 3.
Wartosci oszacowanych parametréw w modelu VECM
d(C_Koksu) d(Prod_stali) d(C_stali)
d(C_koksu)(t-1) 0,528*** 3,179% 0,213**
d(Prod_stali)(t-1) -0,003* 0,360%** 0,016%**
d(C_stali)(t-1) 0,027 3,823%* 0,319%**
d(C_koksu)(t-2) 0,058 1,895 -0,137
d(Prod_stali)(t-2) 0,007* -0,020 0,000%*
d(C_stali)(t-2) 0,027 -1,217 0,056
d(C_koksu)(t-3) -0,335%*%* -4,864%** -0,262%**
d(Prod _stali)(t-3) 0,004 0,049 0,006*
d(C_stali)(t-3) 0,037 -2,438 -0,038
Zmienne deterministyczne:
Impulse_04_m1(t) 66,928 -152,785 5,082
Impulse_04_m5(t) 3,712 142,323 134,598 #%*
Impulse_08_m10(t) 7,739 -610,939 43,883 %*
Impulse_09_m3(t) -10,882 -2639,708%** -58,378***
Impulse_10_m4(t) -6,341 -47,065 77,371%%%
S1(t) 17,613 3174251 %% 31,428%**
S2(t) 47,980%** 326,607 -1,083
S3(t) 18,576 3413,314%%* 28,386*
S4(t) 25,483% 308,158 -26,919%*
S5(t) 9,611 2277,527#%%* 23,948*
S6(t) 28,281%* 559,038%** -18,566
S7(t) 5,213 1068,852%*%* 13,606
S8(t) 22,212%% 136,485 23,562%*
S9(t) 13,267 3972,060%** 17,019
S10(t) 33,896* 1412,598%** -31,535°%
S11(t) 23,316 502,901 -7,816
ecm(t-1) -0,0087%* -0,6087%* -0,002*

Zrédlo: Obliczenia wlasne w programie JMulTi. Istotno$¢ parametréw na poziomie ponizej 1%, 5%
1 10% oznaczono nastgpujaco: *#%; ¥, &,
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Wartosci oszacowanych parametréw wektora kointegrujacego oraz wektora wspélczynnikéw dosfgrs\?ar? .
C_koksu(t-1) Prod_stali(t-1) C_stali(t-1)
B’ 1,000%** 0,114%#%%* 0,685%*
a’ -0,008** -0,608%** -0,002%*

Zrédto:Obliczenia wlasne w programie JMulTi. Istotno$¢ parametréw na poziomie ponizej 1%, 5%
i 10% oznaczono nastgpujgco: *¥%; **; *

odrzucenia hipotez, ze wszystkie reszty maja rozktad normalny i ich wariancja jest
homoskedastyczna.

Wyniki przeprowadzonych testow pozwalaja przyjaé, ze model zostal zbudowany
poprawnie i moze zosta¢ narzedziem oceny zaleznoSci zmiennych na rynku stali.

W ramach oceny zaleznosSci cen na rynku stali analizowano przyczynowo$¢ w
sensie Grangera oraz réwnoczesng przyczynowos¢. Przyjmowano wszystkie mozliwe
kombinacje zmiennych, jako przyczyny dla pozostatych elementéw systemu. Wyniki
przeprowadzonych testéw w postaci wartosci p-value zostaly zestawione w tabeli 5.

Tabela 5.
Wartosci p-value dla testu przyczynowosci w sensie Grangera oraz réwnoczesnej przyczynowosci
w wariancie testu LM

p-value dla p-value dla
Przyczyna Skutek testu przyczynowosci testu réwnoczesnej
w sensie Grangera przyczynowosci

C_Koksu Prod_stali, C_Stali 0,0004 0,0036
Prod_stali C_Koksu, C_Stali 0,0005 0,0354
C_Stali C_Koksu, Prod_stali 0,4171 0,0004
C_Koksu, Prod_stali C_Stali 0,0000 0,0004
C_Koksu, C_Stali Prod_stali 0,0006 0,0354
Prod_stali, C_Stali C_Koksu 0,4774 0,0036

Zrédlo: opracowanie wiasne na podstawie obliczeri w JMulTi

Wyniki analizy przyczynowos$ci w sensie Grangera wskazuja, ze wektor pary
zmiennych: wielko$¢ produkcji stali i cena stali nie moze zosta¢ uznany, przy 5%
poziomie istotnosci, za przyczyn¢ w sensie Grangera dla ceny koksu. Oznacza to, ze
para zmiennych wielko$¢ produkcji stali i cena stali nie poprawia prognoz cen koksu.
Podobnie przy takim samym poziomie istotnosci cena stali nie jest przyczyng w sensie
Grangera dla pary pozostalych zmiennych. Pozostale zmienne (oraz pary zmiennych)
nalezy uznaé za przyczyny dla pozostatych elementow systemu.

Natomiast dla wszystkich par przyczyn oraz skutkéw warto$¢ testowa wskazuje,
ze przy 5% poziomie istotnosci mozna odrzuci¢ hipoteze o braku rownoczesnej przy-
czynowosci (por. tabela 5). Mozna twierdzi¢, ze impulsy (skfadniki losowe) zmiennych
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dochodzace w chwili ¢ sg ze sobg skorelowane. Oznacza to, Ze zmienne (pary zmien-
nych) oddzialywajg na siebie réwnoczesnie, a zatem wystepuja miedzy tymi zmiennymi
natychmiastowe reakcje. Wzrost lub spadek ceny koksu i wielkoSci produkcji stali na-
stepuje jednoczesnie ze wzrostem lub spadkiem cen stali. Podobne zaleznoSci zachodzg
dla pozostatych par na rynku stali.

W celu dokonania interpretacji modelu VECM nalezy dokonac jego strukturaliza-
cji, ktorg przyjeto za (Liitkepohl, 2007). W tym celu natozono restrykcje na macierz
dtugookresowych efektéw zaburzen wynikajace z analizy przyczynowosci w sensie
Grangera. Ostateczne postacie macierzy B i @, po natozeniu dodatkowych restryk-
cji wynikajacych z tego, ze parametry w macierzach bylnieistotne statystycznie, maja
nastepujace postacie:

18,6 1,6 4,9 20,8 0 0
B = 0 108,7 349,9 |, ®=| -182,2 -120,2 O
82 16,5 1,1 0 20,1 O

Interpretacji parametréw macierzy B oraz macierzy dlugookresowych efektéw zaburzen
dokonano poprzez analize¢ funkcji reakcji na impuls. Rysunek 3 przedstawia funkcje
reakcji odpowiednio cen koksu, produkcji stali, cen stali, na impuls wywotany jed-
nostkowg zmiang cen koksu (pierwsza kolumna na wykresie), wielkosci produkc;ji stali
(druga kolumna), cen stali (trzecia kolumna).

Analiza funkcji odpowiedzi na impuls pozwala wskazad kilka charakterystycznych
cech europejskiego rynku stali. Przede wszystkim nalezy zauwazy¢, ze reakcje na szoki
stabilizujg si¢ po okoto dwdch latach, co wydaje si¢ stosunkowo dtugim okresem. Zgod-
nie z oczekiwaniami impuls pochodzacy od ceny koksu prowadzi w dtugim okresie do
spadku produkcji. Mozna to tlumaczy¢, nizszg rentownoscia produkcji ceteris paribus.
Reakcja cen stali na impuls ze strony cen koksu jest natomiast przejSciowa.

Zaskakujace natomiast sg wyniki otrzymane dla impulsu pochodzgcego z réwnania
dla produkcji stali. Impuls ten ma charakter krétkookresowy dla cen koksu, ale juz
permanentny dla produkcji i dla cen stali. Ostateczny wzrost cen w reakcji na ten
impuls moze by¢ jedynie ttumaczony dltugookresowym spadkiem produkciji.

Krétkookresowy charakter impulséw pochodzacych od cen stali jest oczywiscie
efektem zalozenn wynikajacych z wilasnosci statystycznych catego systemu (tj. istnienia
jednej relacji kointegrujacej) oraz otrzymanych wynikow przyczynowosci w sensie
Grangera.

Rezultaty dekompozycji wariancji bledéw prognoz dla analizowanego zestawu
zmiennych zostaly przedstawione na rys. 4a-c. Przyjeto tutaj 36 miesi¢eczny horyzont
analizy. W wypadku réwnania ceny koksu niepewno$¢ prognoz cen koksu w poczatko-
wym okresie zalezy w 93% od zmiennosci cen koksu i w 7% od zmiennoSci cen stali
(por. rys. 4a). Podobnie w ditugim okresie wariancja prognozy ceny koksu (surowca) w
95% wynika z wystepowania szokéw (zmian) w réwnaniu ceny koksu, za$ 1% wariancji
jest zwigzane ze zmianami wielkoSci produkcji stali a pozostate 4% zmiennoSci zalezy
od cen stali.
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Rysunek 3. Funkcje reakcji na impuls dla modelu SVECM

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie obliczen w JMulTi

Zmiany wielkoSci produkcji thumacza w pierwszym miesigcu tylko w 9% warian-
cje btedu prognozy tej zmiennej (por. rys. 4b). Natomiast wariancja ta w pierwszym
miesigcu zalezy az w 91% od cen stali. W diugim okresie wariancja btedu prognozy
wielkosci produkcji zalezy w 40% od cen koksu, 43% cen stali i w 17% od wielkosci
produkcji.

Warto zauwazy¢, ze w pierwszym miesigcu nie istnieje wplyw zmiennosci cen
stali na wariancje jej btedu prognozy. Natomiast az ok. 80% zmiennosci produkcji
stali i 20% zmienno$ci cen koksu wplywa na wariancje prognoz cen stali (por. rys.
4c). W kolejnych miesiacach udziat zmienno$ci cen stali wzrasta do 14%. W diugim
okresie wariancja prognozy cen stali tylko w 6% wynika z wystepowania szokéw w
réwnaniu cen stali, za§ 94% wariancji zwiazane jest ze zmianami cen koksu (5%) i
produkcji stali (az 89%).

Wyniki analizy dekompozycji wariancji bledu prognoz pozwalajg stwierdzié, ze
zmienng najbardziej niezalezna (najsilniej egzogeniczna) w caly badanym uktadzie sa
ceny koksu, za$§ zmienng najbardziej zalezng od pozostalych jest cena stali. Co wigcej,
niepewno$¢ cen stali najsilniej zalezy od wielkoSci produkcji, zatem podazy. Z kolei
niepewno$¢ wielkoSci prognoz produkciji stali zalezy bardziej od ceny stali niz od ceny
koksu.
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Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie obliczeri w JMulTi
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Ostatecznie zbudowany model zostat wykorzystany do wyznaczenia prognoz punk-
towych oraz przedziatowych na 2012 rok. Analiza trafnoSci otrzymanych prognoz moze
by¢ traktowana, jako ,.,empiryczne” narzedzie weryfikacji modelu. Rezultaty obliczen
zostaly przedstawione na rysunku 5.
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Rysunek 5. Prognozy punktowe i przedzialowe analizowanych zmiennych — cena koksu, produkcja stali,
cena stali na rok 2012

Zrédlo: opracowanie wlasne na podstawie obliczeri w JMulTi

Jako ocena bfedu prognoz postuzyt miernik MAPE, ktéry byl wyznaczany dla
poszczegblnych zmiennych. Jego warto§¢ obliczono dla danych z préby tj. z okresu
styczefi 2003 r. — grudzien 2011 r. Najwiekszy btad na poziomie 7,34% uzyskano dla
zmiennej opisujacej wielkos¢ produkcji stali surowej, najmniejszy 3,62% dla zmiennej
cena stali. MAPE dla szeregu cen koksu wynidsinatomiast 6,54%. Biorac pod uwage
duza zmienno$¢ wszystkich analizowanych zmiennych prognozy mozna uznac za trafne.

Dodatkowo wyznaczono prognozy poza prébe, na 3 kolejne miesigce 2012. Roéw-
niez te prognozy zostaly ocenione miernikiem MAPE. Tym razem warto§¢ MAPE
wynosita odpowiednio: dla ceny koksu 30,5%; dla wielkosci produkcji stali surowej
1,61%; a dla ceny stali 1,81%. Negatywnie nalezy oceni¢ trafno$¢ prognoz dla cen
koksu. Z drugiej strony, to wlasnie ta zmienna okazata si¢ najbardziej niezalezna w
catlym systemie, stad jej wartoSci sg potencjalnie najtrudniejsze do przewidzenia.
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5. PODSUMOWANIE

Celem prowadzonej analizy bylo zbudowanie modelu dla oddzialywania gtéwnych
zmiennych na europejskim rynku stali. Autorzy zastosowali w tym celu strukturalny
model wektorowej autoregresji. Badanie kointegracji zmiennych pokazalo, ze anali-
zowane zmienne tj. cena koksu, wielkoS¢ produkcji stali i cena stali znajdujg si¢ w
dlugookresowej réwnowadze. Testy kointegracji wskazywaly przy tym na wystgpo-
wanie jednego wektora kointegrujacego. Ponadto analiza wskazata, ze najszybciej do
stanu réwnowagi powraca wielko$¢ produkcji stali a bardzo wolno wracajg do stanu
rownowagi ceny stali i ceny koksu. Biorgc pod uwage duza zmiennoS$¢ cen, mozna
uznaé ten wynik za zaskakujacy. Nalezy jednak pamigtaé, ze okres analizy obejmowat
boom na rynkach finansowych (lata 2006-2008), kiedy to ceny wiekszosci instrumen-
tow finansowych, w tym ceny surowcow i ceny stali, pozostawaly na nieuzasadnionym
wysokim poziomie.

Wyniki analizy przyczynowosci w sensie Grangera pokazaly dominujacg role cen
koksu w analizowanym systemie zmiennych. To wlasnie ceny tego produktu wptywa-
ja na przyszte warto$ci pozostalych zmiennych. Odmienna jest rola cen stali, ktére
nie poprawiajg prognoz cen koksu i wielkosci produkcji. Otrzymane wyniki analizy
przyczynowosci okazaly si¢ zbiezne z, zalozonym na poczatku badania, schematem
zalezno$ci w analizowanym systemie. W pracy przeprowadzono tez analize réwnocze-
snej przyczynowosci, ktéra wykazata, ze istnieja zaleznosci dla wszystkich par przyczyn
oraz skutkéw. Tak wiec np. wzrost lub spadek ceny koksu i wielkosci produkcji stali na-
stepuje jednoczesnie ze wzrostem lub spadkiem cen stali. Podobne zaleznosci zachodzg
dla pozostatych par na rynku stali. Takie natychmiastowe reakcje mozna tlumaczy¢ tym,
ze rynek stali nie jest izolowany rynkiem, ale na wielkoSci zmiennych na tym rynku
wplywaja inne, globalne czynniki. Warto zauwazy¢, ze popyt na stal, a w efekcie jej
produkcja jest zwigzana ze zmiang PKB oraz zmiang produkcji przemystowej w skali
globalnej (jako, ze stal jest produktem podlegajacym obrotowi miedzynarodowemu) a
takze w skali regionalnej i krajowej. Jak podaje (Crude Steel Quarterly Industry & Mar-
ket Outlook, 2011) jednym z kluczowych miernikéw rozwoju rynku stali jest krzywa
S dla stali, ktéra przedstawia relacje pomiedzy PKB na 1 mieszkanica oraz zuzyciem
gotowych wyrobdéw stalowych na 1 mieszkanca dla poszczegdlnych krajéw. Historyczne
obserwacje w Ameryce Péinocnej i w Europie Zachodniej pokazuja, ze zuzycie stali
gwaltownie ros$nie, gdy PKB na 1 mieszkarica zaczyna wzrastaé, osiggajac szczyt przy
poziomie PKB na 1 mieszkarica ok. 20.000 USD a nastepnie zaczyna spadaé, gdy
kraj wchodzi w etap mniej intensywnego rozwoju pod wzgledem zapotrzebowania na
stal. Wynika to z faktu, ze stal jest metalem niezbednym do budowy infrastruktury i
zuzycie stali roSnie w miare, jak kraj buduje drogi, mieszkania i wytwarza produkty
konsumpcyjne.

Interpretacja wynikéw modelu zostata przeprowadzona w oparciu o funkcje od-
powiedzi na impuls oraz dekompozycje wariancji biedu prognoz. Otrzymane rezultaty
potwierdzily zatozony na wstgpnie taficuch przeptywu impulséw i pokazaly, ze domi-
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nujaca zmienng w badanymi systemie jest cena koksu. Pokazano, ze reakcje na impulsy
stabilizujg si¢ po okoto dwdch latach.

Reasumujac, mozna stwierdzié, ze rynek stali (rozumiany jako system trzech ana-
lizowanych zmiennych) znajduje si¢ w dtugookresowej rownowadze. Cena koksu jest
zmienng dominujaca w systemie. Ceny stali surowej sg pochodng cen surowcéw oraz
popytu zglaszanego na wyroby stalowe a ponadto cena stali nie jest przyczyng w sen-
sie Grangera dla pozostalych zmiennych. System zgodnie z oczekiwaniem reaguje na
wzrost popytu na produkty stalowe oraz na wzrost cen surowcow. Prognozy wyznaczo-
ne modelem maja dostateczng trafnos$¢ i mogg by¢ punktem odniesienia dla podmiotow
bedacych stronami kontraktéw dla kluczowych produktéw na rynku stali.

Chociaz otrzymane wyniki wydaja si¢ autorom zgodne z intuicjg zdaja sobie oni
sprawe, z ograniczen zastosowanego podejsScia. Szczegélnie duzym uproszczeniem,
wydaje si¢ zastosowanie niewielkiej liczby opdZniei zmiennych w modelu.
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WYKORZYSTANIE MODELU SVECM DO BADANIA ZALEZNOSCI POMIEDZY CENAMI

SUROWCOW A CENAMI STALI NA RYNKU EUROPEJSKIM W LATACH 2003-2011

Streszczenie

W artykule przedstawiono analiz¢ zaleznosci pomigdzy popytem na wyroby stalowe a cenami sta-

li i surowcéw (koksu) na europejskim rynku na podstawie danych miesigcznych w latach 2003-2011.
Analiza zalezno$ci zostala przeprowadzona z wykorzystaniem wektorowego modelu korekty btedem w
postaci strukturalnej (SVECM), ktéry ma stuzyé do oceny wplywu podazy surowcow oraz popytu na
wyroby stalowe na ceny produktéw stalowych. Wyniki badania wskazaly, ze rynek stali znajduje si¢ w
dlugookresowej réwnowadze. Cena koksu jest zmienng dominujaca w systemie a ceny stali surowej sa
pochodng cen surowcéw oraz popytu zglaszanego na wyroby stalowe. Ponadto cena stali nie jest przyczyna
w sensie Grangera dla pozostalych zmiennych. System zgodnie z oczekiwaniem reaguje na wzrost popytu
na produkty stalowe oraz na wzrost cen surowcéw. Prognozy wyznaczone modelem maja dostateczng
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trafnos¢ i mogg byé punktem odniesienia dla podmiotéw bedacych stronami kontraktéw dla kluczowych
produktéw na rynku stali.

Stowa kluczowe: przyczynowosé, model VECM, rynek stali, ceny koksu i stali

USING SVECM MODEL FOR THE ANALYSIS OF THE RELATIONS BETWEEN RAW MATERIAL
PRICES AND STEEL PRICES ON THE EUROPEAN MARKET IN THE PERIOD 2003-2011

Abstract

The article presents the analysis of the relations between the demand for steel products and the prices
of steel and raw materials (coking coal) on the European market based on the monthly data in the
period 2003-2011. The analysis of those relations was conducted with the use of Structural Vector Error
Correction Model (SVECM), which allowed to determine the impact of the supply of raw materials and
the demand for steel products on the prices of steel products. The results obtained indicate that steel
market is in long run equilibrium. The price of coking coal is the dominant variable in the system, and
the prices of crude steel depend on the prices of raw materials and the demand for steel products. The
price of steel is not the Granger cause for the remaining variables. As expected, the system reacts both to
the increase in the demand for steel products and the increase in the prices of raw materials. The forecasts
obtained using the model are valid enough and can be treated as reference points by the participants of
the steel market.

Key words: causality, SVECM model, steel market, coke and steel prices



