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Abstract

SYROVATKA, P: Analysis of price interactions between Czech and world wheat markets. Acta univ. agric. et sil-
vic. Mendel. Brun., 2010, LVIII, No. 6, pp. 533-542

The paper is focused on the analysis of the price interactions between the Czech and world markets
for the wheat. The long-term interactions of the wheat market prices were tested by means of the co-
integration analysis (Engle-Granger test). The dynamic autoregressive model developed by the au-
thor was used for evaluation of the short-term price interactions. Monthly time series of the market
prices from January 1995 till April 2010 were obtained from the Czech Statistical Office and the Inter-
national Monetary Fund. The results of the co-integration analysis showed, that the price dynamics in
the world wheat market does not have a long-term impact on the level of prices in the Czech market
for the given commodity. According to the constructed and statistically verified model, the short-term
price interactions between the studied markets are not strong too. The value of the determination in-
dex (0.5063) implies other factors forming the price dynamics of the Czech wheat market.

Czech wheat price, world wheat price, price interactions, short-term interactions, long-term interac-

tions, co-integration analysis, dynamic autoregressive model

P3enice spolu s kukufici a ryzi patii celosvétové
mezi nejvyznamné&jdi zemé&d&lské komodity s po-
travinafskym vyuzitim. Nejv&tsi producenti p3e-
nice jsou pak Cina, Indie, USA, Rusko, Francie, Ka-
nada, Némecko, Pakistdn, Turecko, UK, Ukrajina,
Irdn, Argentina a Kazachstén, viz Adams, F. G., Be-
hrman, J. R. (1976). V Ceské republice zujima p3e-
nice rovn&Z velmi vyznamné postaveni mezi p&sto-
vanymi obilovinami. Své vyuziti stejné jako v ostat-
nich zemich naléza tato komodita pfedevdim pfi vy-
rob& mouky na peceni chleba a dalgich druhii pe-
¢iva. V ramci potravinaFského zpracovini je p3e-
ni¢né zrno déle vyuzivano k vyrobg t&stovin, krup
¢i cukrafskych vyrobkt. Vzhledem k Sirokému za-
stoupeni p3enice, jakozto vychozi suroviny v celé
fad& vyrobkovych vertikél peciva a t&stovin, a sou-
Casné také vhledem k dominantnimu podilu p3enic-
ného zrna v ramci vyrobnich receptur, je nasnadé
vénovat odpovidajici pozornost cenovému vyvoji
na trhu s touto zemé&délskou komoditou.

Vyvoj cen na &eském trhu s potravind¥skou p3e-
nici je primarng determinovan stavem jeji domaci
nabidky a poptéavky. Cenovy vyvoj na ¢eském trhu
s potravinafskou p3enici je oviem také ovliviiovan
zahrani¢nim obchodem s touto zemé&délskou ko-
moditou; Be¢varova, V. (2004). Jelikoz Ceska repub-
lika patii mezi ¢lenské zemé& EU, je v tomto sméru
povinna dodrZovat principy a pravidla Spoletné
zemé&délské politiky a Spole¢né obchodni poli-
tiky. Dodrzovéni t&chto pravidel se v podstaté pro-
jevuje jako regulagni zdsahy do zemé&dé&lskych trhi
jednotlivych ¢lenskych zemi. PFi regulagnich opat-
Fenich na ¢eském trhu s potravindiskou p3enici se-
hrava jedineénou roli Statni zem&dé&lsky a inter-
ven¢ni fond. Prostfednictvim tohoto néstroje jsou
predevsim provadény intervenéni ndkupy obilovin,
pfipadné jsou vytvofené zasoby uvoliiovany. Pravi-
dla rezimu interven&nich ndkupt stanovi Evropska
komise a jsou platné pro viechny ¢lenské zemé. Ce-
novy vyvoj na ¢eském trhu s potravindrskou p3enici
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je ovsem uzitené sledovat také v ndvaznosti na vy-
voj cen na celosvétovém trhu s potravinafskou p3e-
nic, vnémz tvo¥i EU trh pouze jednu z jeho ¢4sti.

S ohledem na vy3e uvedenou skute¢nost si élanek
vzal za cil provéFit, zda se mezi vyvojem cen na €es-
kém trhu s potravindfskou p3enici a vyvojem cen
potravinafrské p3enice na svétovém trhu projevuje
statisticky prikaznd dlouhodobd pfipadné krat-
kodob4 zavislost. Tyto vztahy byly zkoumany pro-
stfednictvim tdajil o primérné mé&siéni cené po-
travina¥ské pSenice na ¢eském a svétovém trhu, a to
vobdobi od ledna 1995 do dubna 2010. Casové fady
trznich cen byly ziskdny z databaze Ceského statis-
tického tfadu (CSU) a Mezinarodniho ménového
fondu (MMF). Ke zkoumani dlouhodobych ceno-
vych vztahtt byla uplatnéna kointegra¢ni analyza.
P#i hodnoceni kritkodobych vztaht bylo vyuzito
dynamické modelovani postavené na mé&si¢nich di-
ferencich sledovanych trznich cen.

MATERIAL A METODIKA

Pro zkoumini vztahu mezi vyvojem ceny na ¢es-
kém a sv€tovém trhu s potravinafskou p3enici byly
vyuzity tidaje CSU a MMF. Casova Fada priimérnych
mé&si¢nich cen na ¢eském trhu s potravinaiskou pse-
nici za obdobi leden 1995 az duben 2010 (czp,) byla
prevzata z databaze CSU: 7-Ceny (w-7006), East Prii-
mé&rné ceny zemédElskych vyrobet. V ramci této
datové zdkladny jsou pramérné trovné mé&si¢nich
trznich cen potravinaiské p3enice evidoviny v Ké
za 1 tunu bez DPH. Casova Fada priimérnych mé-
si¢nich cen na svétovém trhu (wp,) za stejné Casové
obdobi byla pfevzata z datové zakladny MMF: Ceny

zakladnich komodit - Obiloviny. Jako prémérna
mési¢ni cena na svétovém trhu je v databazi MMF
vedena exportni cena: FOB - Mexicky ziliv!, a to
v US dolarech za 1 tunu psenice HRW No 1. Z da-
tabaze CSU a MMF bylo tedy pro vyty&eny vyzkum
cenovych interakei celkem k dispozici 184 mésic-
nich tdajt. Casové Fady obou trznich cen jsou zob-
razeny v Grafu 1.

K rozboru dlouhodobé zéavislosti mezi vyvojem
ceny potravinafské p3enice na ¢eském a na svéto-
vém trhu byla pouzita metodika kointegra¢ni ana-
lyzy; Engle R. F,, Granger, C. W. J. (1987) a (1991).
V jeji prvni fazi byla pozornost soustfedéna na po-
souzeni stacionarity obou ¢asovych fad zkouma-
nych trznich cen tak, aby byl zjitén ¥ad jejich inte-
grovanosti. K analyze stacionarity ¢asovych fad cen
czp,a wp,byly pouzity ADF testy t vyznamnosti jed-
notkového kotene (a = 1); Dickey, D. A., Fuller, W. A.
(1981). Protoze troven trznich cen nemtize dosaho-
vat zdpornou hodnotu, tedy nelze u czp, a wp, pii-
pustit stacionaritu okolo nuly, bylo ADF testovani
1, T, jednotkového kofene ztiZeno na autoregresni
modely s konstantou (1.1), (2.1) a s konstantou a tren-
dem (1.2), (2.2):

L
Aczp,=c+(a-1)xczp, | +)§ a, x Aczp, , +u, (1.1)

L
Aczp,=c+bxt+(a-1)xczp, +3;1 a, x Nezp, , +u,(1.2)

L

Awp,=c+(a-1)xwp, |+ El a, x Awp, , +u, (2.1)

L
Awp, =c+bxt+(a-1)xwp _ + E a, x Awp,_, +u,.(2.2)
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1: Ceny potravindi'ské psenice na éeském a svétovém trhu
1: Czech and world price of food wheat

1 Cenanalodiv piistavu.
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Zavedeni dvojic modelti (1.1), (1.2), respektive (2.1),
(2.2) dava moznost u obou ¢asovych fad trznich cen
nejen urdit, zda jsou ¢i nejsou staciondrni, ale také
rozlisit charakter jejich stacionarity, tedy stanovit
zda jsou Casové Fady czp,a wp,staciondrni okolo ne-
nulové konstanty nebo okolo trendu. Pfi specifikaci
autoregresnich modelt (1.1), (1.2), (2.1) a (2.2) bylo
s ohledem na pouzivini mé&si¢nich ddaji uvazo-
vano maximalné€ ro¢ni zpozdéni: max {A} = L; L =12,
viz Huek, R. (1999). V této literatuie je také ucelené
popsdna metodika ADF testtl jednotkovych kofenti
Casovych Fad. V souvislosti s dal3i fazi kointegra¢ni
analyzy, kterou tvoii Engle-Grangertiv test kointe-
grace, je uzite¢né pfipomenout, ze ob¢& ¢asové fady
cen musi nutné vykazovat integrovanost stejného
fadu; Engle R. F,, Granger, C. W. J. (1987). Necast&ji
se u ekonomickych ¢asovych ¥ad, tedy véetné ¢a-
sovych fad trznich cen, setkdvame s integrovanosti
fadu jedna, viz Arlt, J. (1999):

ezp,~ 1(1) Awp,~I(1). (3)

Pokud zkoumané ¢asové Fady trznich cen splni
podminku (3), pokraduje kointegraéni analyza OLS
odhadem statické regrese:

czp,=c+ B* < wp, +e, 4)

Na zaklad€ regrese (4) se pak odvodi ¢asova fada
rezidui e, tak, Ze ¢, = cap, - (¢ + B* x wp,). Na takto zis-
kané ¢asové fadg rezidui se prostfednictvim autore-
gresnich modeli:

L
Ae,=(a-1)xe_ + ));1 a, x Ne_, +u, (5.1)
L
Ae,=c+(a-1)xe  + E a, x Ae, , +u, (5.2)
L
Ae=c+bxt+(a-1)xe_ + E a, x Ne,_, +1u,. (5.3)

opét provedou ADF testy 1, T, T, na statistickou
vyznamnost jejtho jednotkového kofene (a = 1).
Tato procedura je znima jako EG test kointegrace,
viz Engle R. F,, Granger, C. W. J. (1987). V piipadé,
ze nulovou hypotézu: H=a- 1 =0 lze s pravdépo-
dobnosti 100% - o; oo = 10% v a. = 5% v o = 1% nebo
jesté méné vyvratit, neobsahuje asova fada e, mi-
nimalné& s 90% pravdépodobnosti statisticky signifi-
kantni jednotkovy kofen a = 1. Casové fada rezidui
¢, je staciondrni, neboli ma charakter bilého Sumu:
e, ~ 1(0). Casové Tady cen czp, a wp, pak mtizeme po-
vazovat za kointegrované a tvrdit, Ze jejich vyvoj je
provazan ur¢itym dlouhodobym vztahem, ktery je
mozné vyjadfit kointegraénim vektorem (1; - B*);
Arlt, J. (1999). Vyse uvedené zdvéry o kointegraci
zkoumanych ¢asovych fad cen oviem budou platit
jen tehdy, pokud je zaroveii splnéna podminka (3),
jinak nelze tyto ¢asové fady povazovat za kointegro-
vané. Casové Fady cen czp, a wp,budeme povazovat
za nekointegrované rovnéz v p¥ipadé, kdyz nulo-
vou hypotézu: H=a- 1 = 0 nelze ani p¥i maximalni
prijatelné hlading testu (o = 10%) zamitnout. Casova
Fada ¢, potom s 90% pravdépodobnosti obsahuje jed-

notkovy kofen: 4 = 1. Rezidua ¢, jsou tudiz nestacio-
nérni a asové fady cen czp, a wp,pravdépodobné ne-
spojuje Zadny statisticky vyznamny dlouhodoby
vztah. Jestlize ¢asové Fady trznich cen czp, a wp,ne-
lze prohlasit z n€kterého z vyse uvedenych dtvodt
za kointegrované, miizeme pii dalsim vyzkumu po-
kra¢ovat analyzou kratkodobych cenovych inter-
akci. K tomuto dcelu je mozné pouzit dynamické
regresni, p¥ipadné autoregresni modely postavené
na mé&si¢nich diferencich sledovanych cen. Diferen-
covanim vychozich ¢asovych fad vétdinou zajistime
jejich stacionarity; Dickey, D. A., Fuller, W. A. (1981)
na druhou stranu timto zdrovenl potla¢ime dlou-
hodobé interakce; Arlt, J. (1999). Po kvantitativni
strance byla analyza kompletné& zpracovana v cko-
nometrickém programu GRETL 1.9.0.

VYSLEDKY

V souladu s vymezenymi fdzemi kointegra¢ni
analyzy bylo zkoumdani dlouhodobych interakei
mezi vyvojem ceny potravinaiské p3enice na Ces-
kém a na svétovém trhu zahédjeno rozborem stacio-
narity ¢asovych fad czp, a wp,. Vysledky ADF testt
u Casové fady cen potravinaiské psenice na Ces-
kém trhu, které byly vykondny prostFednictvim au-
toregresnich modelt (1.1) a (1.2) s maximalni dél-
kou zpozdéni jeden rok (L = 12), jsou obsazeny
v Tab.Ta Tab. II.

Tab. T a Tab. IT ukazuji, Ze ¢asova fada mési¢nich
cen potravinaiské p3enice zjisténych na feském
komoditnim trhu vykazuje staciondrni charakter.
Casovd Tada czp, je staciondrni vzhledem k nenu-
lové troviové konstant€ ¢, viz Tab. I: 1, = - 3,86779
A a*(t) = 0,002297. Prestoze nékteré vysledky uve-
dené v Tab. II indikuji stacionaritu czp, kolem li-
nearni trendové funkce: 1, = - 3,85624 A a*(t) =
0,01383, mtzeme tento piipad s ohledem na vy-
sledky T-testu parametru u €asové proménné za-
mitnout, viz T(b) = - 0,4559 A o(T)) = 0,6491. V sou-
ladu s vy3e uvedenymi zévéry lze tedy konstatovat,
Ze ¢asova fada mé&si¢nich cen potravina¥ské psenice
na ¢eském trhu je generovana procesem, ktery je in-
tegrovany fadu nula: {czp} ~ I(0). Z tohoto pohledu je
mozné ¢zp, povazovat za Casovou fadu s kratkou pa-
méti; Arlt, J. (1997).

Stacionarita ¢asové fady cen HRV psenice No. 1
na svétovém trhu byla zkoumédna za pomoci ADF
testi na autoregresnich modelech (2.1) a (2.2).
V rdmci vyuzivanych autoregresnich modelt bylo
stejné jako u Casové Fady czp, zavedeno maximalni
zpozdéni jeden rok, tj. 12 mésict (L = 12). Dosazené
vysledky jsou shrnuty v Tab. TIT a Tab. TV.

Vysledky ADF testti, viz Tab. TIT a Tab. TV, ukdzaly,
Ze Casova Fada mési¢nich cen HRV p3enice No. 1
na svétovém trhu neni staciondarni kolem zadné
troviové konstanty (Tab. ITL: 1, = - 1,64411 A a*(t ) =
0,4599). Casova fada wp, nent stacionarni ani kolem
linedrniho trendu (Tab. IV: 1, = - 2,27238 A a*(t,) =
0,4486). Z divodu uréeni ¥adu integrovanosti ¢a-
sové Fady wp, respektive procesu, ktery ji generuje,
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I: ADFtest — model s konstantou, casovd fada cen potravindiské pSenice na ceském trhu
1: ADFtest - model with constant, time series of Czech wheat prices

12

Model (1.1): Aczp,=c+ (a-1) x czp, , + X a, x Aczp, , +u,
=1

Koeficient autokorelace rezidui 1. ¥adu R,(1)=+0,011

OLS odhad hodnoty (a - 1) a-1=-0,0912669

Testova statistka t 7,=-3,86779

Hladina vyznamnosti testu a*(t) = 0,002297

OLS odhad modelu (1.1) - prehled vysledki regrese

parametr ngjrﬁgiju standardni chyba Tresp. t statistika a hladina
@ 338,355 88,8848 3,807 0,0002
a-1 -0,0912669 0,0235966 -3,868 0,0023
a, 0,528336 0,0752525 7,021 6,27 x 101
a, -0,0387270 0,0851166 -0,4550 0,6497
a, 0,160549 0,0843605 1,903 0,0589
a, 0,00569069 0,0848276 0,06709 0,9466
a 0,138036 0,0845000 1,634 0,1044
a, -0,0456511 0,0839329 -0,5439 0,5873
a, 0,0947156 0,083143 1,139 0,2564
a, 0,0955402 0,0833981 1,146 0,2537
a, ~0,0171561 0,0836953 -0,2050 0,8379
a, -0,0353882 0,0837837 ~0,4224 0,6733
a, ~0,0774450 0,0833657 -0,9290 0,3543
a, 0,240593 0,0766588 3,138 0,0020
I1: ADFtest —model s konstantou a trendem, casovd fada cen potravindiské psenice na ceském trhu

IT: ADFtest - model with constant and trend, time series of Czech wheat prices

Model (1.2): Aczp,=c+bxt+(a-1)xczp,  + :é a, x Nezp, , +1u,

Koeficient autokorelace rezidui 1. Fadu R (1)=+0,012

OLS odhad hodnoty (a - 1) a-1=-0,0912255

Testovd statistka T,=-3,85624

Hladina vyznamnosti testu a*(t,)=0,01383

OLS odhad modelu (1.2) - pfehled vysledkt regrese

parametr pl;?jnrqlgzsu standardni chyba Tresp. T statistika a hladina
@ 350,169 92,8013 3,773 0,0002
b -0,120982 0,265354 -0,4559 0,6491
a-1 -0,0912255 0,0236566 -3,856 0,0138
a, 0,526548 0,0755448 6,970 8,41 x 101
a, -0,0395507 0,0853512 -0,4634 0,6437
a, 0,159232 0,0846234 1,882 0,0617
a, 0,00489676 0,0850603 0,05757 0,9542
d 0,136357 0,0847940 1,608 0,1098
a, -0,0460461 0,0841499 -0,5472 0,5850
a, 0,0937554 0,0833805 1,124 0,2626
dg 0,0948494 0,0836230 1,134 0,2584
a, -0,0174730 0,0839101 -0,2082 0,8353
ay -0,0360744 0,0840093 -0,4294 0,6682
a, -0,0784067 0,0836034 -0,9378 0,3498
a 0,238725 0,0769620 3,102 0,0023

-
S
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IIT: ADFtest — model s konstantou, casovd fada cen potravindiské psenice na svétovém trhu
1IT: ADFtest — model with constant, time series of world wheat prices

12

Model (2.1): Awp,=c+(a-1) xwp, | + X a, x Awp,_, +u,
P -

Koeficient autokorelace rezidui 1. fadu R, (1)=-0,005

OLS odhad hodnoty (- 1) a-1=-0,0304804

Testova statistka t T, =-1,64411

Hladina vyznamnosti testu a*(t)=0,4599

OLS odhad modelu (2.1) - prehled vysledki regrese

parametr pljalfjlggsu standardni chyba Tresp. 1 statistika a hladina
bo 5,29872 3,38381 1,566 0,1194
a-1 -0,0304804 0,0185392 -1,644 0,4599
a, 0,288437 0,0791809 3,643 0,0004
a, -0,0718383 0,0823721 -0,8721 0,3845
a, 0,159518 0,0824180 1,935 0,0547
a, -0,158247 0,0833872 -1,898 0,0596
as 0,247385 0,0831733 2,974 0,0034
g 0,0893477 0,0839919 1,064 0,2891
a, -0,147743 0,0837528 -1,764 0,0797
dg -0,122997 0,0833718 -1,475 0,1421
a, 0,0435847 0,0827281 0,5268 0,5990
a, -0,0405295 0,0827951 -0,4895 0,6252
a, 0,0818724 0,0825809 0,9914 0,3230
a, -0,0785983 0,0808660 -0,9720 0,3326
IV: ADFtest - model s konstantou a trendem, ¢asovd fada cen potravindi'ské pSenice na svétovém trhu

1V: ADFtest — model with constant and, time series of world wheat prices

Model (2.2): Awp,=c+bxt+(a-1)xwp,_ + /Z] a, x Awp,_, +u,

Koeficient autokorelace rezidui 1. fadu R/(1)

OLS odhad hodnoty (a - 1) a-1=-0,0514749

Testova statistka t 1,=-2,27238

Hladina vyznamnosti testu a*(t ) =0,4486

OLS odhad modelu (2.2) - prehled vysledki regrese

parametr pgi)jrﬂg:rau standardni chyba Tresp. T statistika o hladina
¢ 4,87049 3,37787 1,442 0,1513
b 0,0412504 0,0258275 1,597 0,1123
a-1 ~0,0514749 0,0226524 2,272 0,4486
a, 0,292153 0,0788271 3,706 0,0003
a, -0,0636367 0,0821290 -0,7748 0,4396
a, 0,165127 0,0820891 2,012 0,0460
a, -0,149458 0,0831607 -1,797 0,0742
a 0,254134 0,0828734 3,067 0,0026
ag 0,0973728 0,0837310 1,163 0,2466
a, -0,134694 0,0837417 -1,608 0,1098
dg -0,112251 0,0832354 -1,349 0,1794
a, 0,0517755 0,0824821 0,6277 0,5311
ay, -0,0343930 0,0824787 -0,4170 0,6773
da,, 0,0865347 0,0822278 1,052 0,2943
a -0,0695844 0,0806672 -0,8626 0,3897

o
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byly jeji ptivodni hodnoty nahrazeny 1. diferencia-
cemi:

Awp, =wp,—wp, ;. (6)

Na takto transformované asové Fad& svétovych
cen p3enice byly znovu provedeny ADF testy jejiho
jednotkového kotene. Jelikoz Easova Fada cenovych
zmén Awp, (6) mtze obsahovat také zdporné hod-
noty, byl p¥i ADF testovini jejiho jednotkového ko-
fene uplatnén také autoregresni model bez kon-
stanty. Konkrétn& byly ADF testy jednotkového ko-
fene v Casové fadé cenovych zmén Awp, prove-
deny na zaklad& nasledujici trojice autoregresnich
modelt:

12
Nwp,=(a-1)x Awp, , + Z a,x N'wp, , +u, (7.1)
12
Azwpt: bo + (Ll - 1) x Awth +;gll d)» x Azwpt—)» + ut’ (72)

12
N'wp,=by+by xt+(a-1)x Awp, , + X a, x N'wp, , +(t;f.3)

Vysledky ADF testt jednotkového kofene u ¢a-
sové Fady Awp, pii maximalnim zpozdéni L = 12
jsou zaznamendany v Tab. V.

Z provedenych ADF testt (Tab. V) jasn& vyplyva,
ze po diferencovani zptisobem (6) se ¢asova fada
wp,stala staciondrni. Vzhledem k vysledkiéim T-testu
konstanty v modelu (7.2), respektive T-testt kon-
stanty a dynamického parametru v modelu (7.3)
lze €asovou fadu cenovych zmén (Awp,) prohlasit
za staciondrni okolo nuly. Casova fada Awp, je tudiz
proces integrovany fadu nula: Awp, ~ 1(0). V nvaz-
nosti na tyto zavéry miizeme na ¢asovou fadu mé-
si¢nich cen p3enice na svétovém trhu (wp,) nahlizet
jako na proces, ktery je integrovan fadu jedna: wp, ~
1(1), tedy proces s dlouhou paméti; Arlt, J. (1997).

Rozbory stacionarity czp, a wp, ukazaly, Ze neni spl-
nén vychozi predpoklad z Grangerovy véty o koin-
tegraci dvou procest, nebot zkoumané ¢asové Fady
trznich cen vykazuji riizny stupen integrovanosti:
czp, ~ 1(0) A wp, ~ 1(1), viz Arlt, J. (1997). Casové Fady
¢zp, a wp, tudiz nemohou byt kointegrované, takze
jejich vyvoj velmi pravdépodobné nespojuje zadny
dlouhodoby vztah.

Nad timto vysledkem se pFirozené& nabizi diskuse
ohledné pouzité databdze, kdy jako ¢asova fada své-
tové ceny p3enice byly uplatnény mési¢ni tdaje
z MMF o exportni cen€ pSenice HRW No 1: FOB -
Mexicky zaliv. Jinou moznosti, jak vymezit mési¢ni
Casovou Fadu svétové ceny potraviniiské p3enice,
je zjistit ceny, za nichz byla tato komodita obchodo-
vana na Chicago Board of Trade (CBOT). CBOT je
nejvetsi celosvétovou burzou se zemédélskymi ko-
moditami. V souvislosti s €lenstvim Ceské republiky
v EU je oviem dile zajimavé zkoumat kointegraci
mezi vyvojem ceny potraviniFské p3enice na Ces-
kém trhu a cenovym vyvojem na evropském zemé-
délském trhu. V tomto smé&ru jsou pak vyuzitelné
ddaje z némecké komoditni burzy Warentermin-
bérse Hannover AG, pFipad€ z francouzské komo-

ditni burzy Marche a Terme International de France
(MATTF). Uvedené moZnosti vlastn€ vymezuji dal3i
mozné sméry vyzkumu horizontélnich cenovych
interakei ¢eského trhu s potravinarkou p3enici. Ji-
nou zajimavou moznosti je také rozdélit asové fady
zkoumanych czp, a wp, na kratsi a zkoumat cenové
interakce pred vstupem Ceské republiky do EU,
pfipadné zkoumat cenové interakce ¢eského a své-
tového trhu v souvislosti s globélni ekonomickou
krizi.

DISKUSE A ZAVERY

Z vysledka kointegraéni analyzy vyplynulo, ze
zkoumané Casové fady trznich cen czp, a wp, prav-
dépodobné nespojuje zadny dlouhodoby vztah.
Ve vymezeném obdobi (leden 1995 az duben 2010)
je vSak mozné pokracovat v analyze zavislosti mezi
vyvojem cen na ¢eském a své€tovém trhu s potravi-
néaiskou p3enici na trovni jejich kratkodobych pro-
jevi, tedy zkoumat kritkodobé interakce mezi da-
nymi trznimi cenami. Témto déeltim vyhovuji re-
gresni modely odhadnuté na zdkladé diferenco-
vanych ¢asovych fad; Hudek, R. (1999). S ohledem
na dosazeni stacionarity czp, a wp, a soucasné s ohle-
dem na potlaceni jednotkové nesourodosti t&chto
cenovych ¢asovych Fad byla provedena jejich dife-
ren¢né-logaritmicka transformace:

Alnezp,=Inczp, -Inczp, |,
Alnwp,=Inwp,-Inwp, .

(8.1)
(8.2)

Transformaci (8.1) a (8.2) vlastn& pFechdzime
od ¢asovych fad absolutnich trovni trznich cen po-
travinafské p3enice k ¢asovym ¥faddm jejich relativ-
nich pfirtistkd, viz literatura Pindyck, R. S., Rubin-
feld, D. L. (1998):

Aln czp, ;(CZP’T;ZPH), (9.1)
Alnwp, = (WP’TZM. (9.2)

Vyvoj Casovych fad relativnich p¥irastka u obou
trznich (Aln czp,) a (Aln wp,) zachycuje Graf 2.

Na zéklad€ transformovanych ¢asovych fad cen
(8.1) a (8.2) byl OLS krokovou technikou definovan
dynamicky autoregresni model bez troviové kon-
stanty:

Alnczp, =B, x Alnwp, |+ B, x Alnwp,_, + A, x
x Alnczp,  + A, x Alnezp, ,+ Dy x mg+ Dy x m,+v,.
(10)

Pii testovani nejvhodngjsi dynamické specifikace
modelu (10) se ukdzalo, Ze u zkoumanych ceno-
vych zévislosti se vyznamné& projevuje mé&si¢ni, re-
spektive dvoumési¢ni zpozdéni. Do dynamického
modelu (10) byly také zahrnuty umélé sezonni pro-
ménné pro srpen: m, = 8 a zafi: m, = 9.V t&chto mési-
cich vsouladu s produkénim cyklem péstovani obili
pravideln¢ dochézi nejprve k vyraznému poklesu
trzni ceny (srpen):
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V: ADFtesty - ¢asovd fada Awp,
V: ADFtests — time series Awp,

12
Model bez konstanty (7.1): A’wp, = (a- 1) x Awp, , + El a, x Nwp,_, +u,

Koeficient autokorelace rezidui 1. fadu R (1)=+0,005

OLS odhad hodnoty (- 1) a-1=-0,986238
Testova statistka t T, =- 447427
Hladina vyznamnosti testu o*(t )=8,504 x 10°

Jita

12
Model s konstantou (7.2): A’wp,=c¢ +(a- 1) x Awp, | + za,x Nwp, , +u,

Koeficient autokorelace rezidui 1. fadu R (1)=+0,005
OLS odhad hodnoty (a - 1) a-1=-0,985473
Testova statistka t 7,=-4,45139
Hladina vyznamnosti ADF testu a*(t,)=0,0001
OLS odhad konstanty c¢=-0,0747798
T-test konstanty T(c)=-0,07144
Hladina vyznamnosti T-testu konstanty a(T,)=0,9431

12
Model s konstantou a trendem (7.3): A*wp, = ¢ + b x t+ (a- 1) x Awp, , + % a, x N'wp,, +u,
=1 " :

Koeficient autokorelace rezidui 1. fadu R (1)=+0,004
OLS odhad hodnoty (- 1) a-1=-0,998262
Testova statistka t T, =- 447475
Hladina vyznamnosti ADF testu a*(t,) =0,001606
OLS odhad konstanty c=-1,24946
T-test konstanty T(b,) = - 0,5264
Hladina vyznamnosti T-testu konstanty a(T)=0,5993
OLS odhad dynamického parametru b=+0,0118362
T-test dynamického parametru T(b) =+0,05518

Hladina vyznamnosti T-testu dynamického parametru a(T,)=0,5819

T
Id_wp

"V "'a".y,t"w ” 'M' T

1996 1998 2000 2002 2004 2006 2008 2010

2: Relativni piriistky cen potravindrské psenice na éeském a svétovém trhu
2: Growth rate of Czech and world wheat prices
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(czpt_czpt—l) <0On (wpt_wpt—l) <0 (11)
czp, wp,

andsledné k jejimu navy3ent (za¥i):

Cpzp) o WP g (12)
czp, wp, ’

Odhady jednotlivych parametris autoregresniho
modelu (10) a vysledky jeho statistické verifikace
jsou obsaZeny v Tab. VI.

Sestaveny dynamicky model (10), jez zachycuje
kratkodobé vztahy mezi relativnimi zménami cen

VI: Parametry regresniho modelu a jeho statistickd verifikace
VI: Parameters and statistical verification of regression model

ladu se zavedenou dynamickou konstrukei mo-
delu (10) tudiZ mtZeme konstatovat, Ze na relativni
zméné ceny potravina¥ské psenice na ¢eském trhu
v Case t se piiblizn€ 51% soucasné podili relativni
zména trzni ceny této komodity na svétovém a do-
macim trhu v éaset - 1at-2. Jelikoz byly pfi analyze
zkoueny také jiné formy dynamické konstrukce
modelu kratkodobych vztahtt mezi sledovanymi
trznimi cenami a u zddné z nich nepiekrodil kori-
govany index determinace hodnotu 0,50, je mozné
vyslovit zaver, Ze na vyvoj cen na ¢eském trhu s po-
travindfskou p3enici maji mimo zkoumané faktory
z 50% vliv jeste dal3i. Tyto zavery uréitym zptisobem
podporuji vysledky kointegra¢ni analyzy.

Model (10): Aln czp, =B, x Alnwp, , + B, x Alnwp,_,+ A, x Alnczp, | + A, x Alnczp, , + Dy x my+ D, x m, +v,

proménnéa hodnota parametru standardni chyba T-statistika a hladina T-testu:
Alnwp, | B,=0,123556 0,0430810 | T, |=2,868 a| Ty, | = 0,0046
Alnwp,, B, =0,0058845 0,0442019 IT,,| 2,169 a|T,,| =0,0314
Alnezp, | A, =0572707 0,0698481 T, |=8,199 alT, | =499 x 101
Alnezp, , A,=-0,137817 0,0612143 |T,,| = 2,251 alT,,| -0,0256

m, D, =-0,0650788 0,00904836 T, =7,192 a|T,,[=178x 10"
m, D, =0,0505625 0,0101948 T, | = 4,960 a|T,,| = 1,66 x 10

vicendsobny index determinace:
I?=0,506285

korigovany vicenasobny index determinace:

7=0,492179

F-test indexu determinace: F(6,175) = 29,90925 A a(F) = 1,57 x 10-%*

Durbinova h-statistika: h = - 1,404182

12

I. ADF test bez konstanty: Av,=(a-1) x Av,  + X a, x Av,_, +u,

A=1

t-statistika:
T, =-3,98545

odhad jednotkového kotene:
(a-1) =-0,95632

ne

asymptoticka o hladina t-testu:
ot )=6,873 x 107

ne

12

II. ADF test s konstantou: Av,=c+(a- 1) x Av, |+ X a, x Av,_ +u,
A=1 =

T-statistika:
T.=-3,97441

odhad jednotkového kotene:
(a-1) =-0,958532

=

asymptotickd a hladina t-testu:
a(r) =0,001556

12
II1. ADF test s konstantou a trendem: Av,=c+bx t+(a- 1) x Av_ + ¥ a, xAv,_, +u,
=1 y

t-statistika:
T, =-4,07371

odhad jednotkového kotene:
(a-1),=-1,03291

asymptotické a hladina t-testu:
alr,) = 0,006813

potravinafrské psenice na ¢eském a sv€tovém trhu,
sc jevi statisticky pfijatelny. Z pozice kompletnich
ADF-testl jsou ziskand rezidua v ¢ase stacionarni: v,
~ 1(0). Alfa hladina t-statistiky jednotkového kofene
byla ve viech t¥ech pfipadech mensinez 0,01. Velmi
uspokojivé vysledky dosahly rovnéz T-testy jednot-
livych parametra. Zde alfa hladiny nepfesahly tro-
ven 0,05. F-test indexu determinace vykazoval do-
konce alfa hladinu vyrazné& niz3inez 0,001. Index vi-
cenasobné determinace mél hodnotu 0,5063. V sou-

V souladu s dosaZenymi hodnotami parametrt?
B, B,, A a A, v sestaveném autoregresnim modelu
(10) 1ze formulovat nésledujici zavéry:

e 1% zvySeni primeérné exportni ceny pSenice HRW,
No. 1, FOB - Mexicky zéliv v ¢ase t by ve stejném
¢asovém obdobi na ¢eském trhu s potravinatkou
p3enici zptisobilo nardst ceny 0 0,1236 %,

e 1% zvySeni primérné exportni ceny pSenice HRW,
No. 1, FOB - Mexicky zéliv v ¢ase t by v t&sné nava-

2 Vzhledem k logaritmicko-linearni konstrukci modelu (10) maji parametry A, A,, B, a B, charakter koeficientt pruz-
nosti, takze 1ze velmi snadno provést jejich procentickou interpretaci, Tvrdon, J. (1999).
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zujicim obdobim (t + 1) vyvolalo na ¢eském trhu trhu pFineslo v &ase t+ 2 pokles ceny potravinafské
s potravina¥skou p3enici nértist ceny o 0,0959 %, pSenice 0 0,1378 %.
e 1% zvy3eni ceny na Ceském trhu s potravindi- Z pozice absolutni velikosti zjisténych koefici-

skou p3enici v Ease t by se na tomto trhu projevilo  entl pruznosti lze konstatovat, ze nejcitlivéji rea-
vt&snénasledujicim obdobi (t+ 1) cenovym nartis-  guje cena na ¢eském trhu s potravinarskou p3enici
tem 00,5727 %, na svoji troven v pfedchozim obdobi - autoregresni

e 1% Zvy§eni ceny na Ceském trhu s potravjnéfskou reakce 1. Fadu. Koeficient pruinosti v tomto pfipadé
pdenici v ase t by naopak na daném komoditnim ~ prekra¢uje 0,5% hranici (0,5727).

SOUHRN

Clanek se vénuje analyze cenovych interakei mezi ¢eskym a svétovym trhem s potravinafskou pse-
nici. V rdmci tohoto vyzkumu byla v prvé fadé za pomoci kointegraéni analyzy testovana dlouho-
dobad zévislost cenového vyvoje na ¢eském trhu s potravina¥skou psenici a cenového vyvoje na svéto-
vém trhu s touto komoditou. V druhé fazi se pak ¢lanck zabyval kratkodobymi cenovymi interakcemi
mezi danymi komoditnimi trhy. K hodnoceni kratkodobych vztahti bylo vyuzito dynamické mode-
lovini postavené na diferencich sledovanych trznich cen. Dlouhodobé a kritkodobé cenové inter-
akce byly zkoumadny prost¥ednictvim tidaji o pramérné mési¢ni cené potravinaiské psenice na Ces-
kém a sv&tovém trhu, a to v obdobf od ledna 1995 do dubna 2010. Casové Fady trznich cen byly zfs-
kany z databaze Ceského statistického tFadu a Mezinarodniho ménového fondu.

Z vysledkt provedené kointegra¢ni analyzy vyplynulo, ze zkoumané ¢asové Fady nejsou kointegro-
vané, tudiz vyvoj cen na ¢eském trhu s potravinafskou p3enici neni v dlouhodobém vztahu s ceno-
vym vyvojem na svétovém trhu s danou komoditou. Tento z4vér je oviem nutné vnimat v kontextu
pouzité databize MME, viz exportni cena psenice HRW, No 1, FOB — Mexicky zéliv. Kratkodobé ce-
nové interakce mezi Eeskym a svétovym trhem s potravindiskou p3enici byly zkoumany na zdklad&
autoregresniho dynamického modelu doplnéného umélymi sezénnimi proménnymi:

Aln ezp,=0,123556 x Alnwp, , +0,0958845 x Aln wp, , +0,572707 x Aln czp, - 0,137817 x Aln czp, , -
- 0,0650788 x iy + 0,0505625 x 1, + v,

VytvoFeny autoregresni model vykazoval hodnotu indexu vicendsobné determinace 0,506285 , z ¢e-
hoz vyplyvi, ze na cenovy vyvoj na Eeském trhu s potravindiskou p3enici maji témé¥ z 50 % vliv jesté
dalsi faktory. Tento zaveér ur€itym zptsobem podporuje negativni vysledky kointegraéni analyzy.
V souvislosti s aplikaci sestaveného modelu 1ze konstatovat, ze 1% zvy3eni pramérné exportni ceny
HRW p3enice No. 1 FOB - Mexicky zdliv v ¢ase t by ve stejném ¢asovém obdobi vyvolalo na ¢eském
trhu s potravinafskou p3enici 0,1236% nériist ceny a v navazujicim obdobi (t + 1) by pak na témze ko-
moditnim trhu zvy3ilo je3t€ cenu potravinafské psenice o 0,0959 %. Vzhledem k autoregresni kon-
strukci modelu muzeme déle Fici, Ze 1% zvy3eni ceny na eském trhu s potravind¥skou p3eniciv ¢ase t
by na tomto komoditnim trhu v ¢ase t + 1 p¥ineslo zvy3eni ceny o 0,5727 % a v ¢ase t + 2 pokles ceny
na tomto komoditnim trhu 0 0,1378 %.

svEtova cena psenice, cena penice na ¢eském trhu, cenové interakce, kratkodobé interakee, dlouho-
dobé interakce, kointegra¢ni analyza, dynamicky autoregresni model

SUMMARY

The article is focused on the analysis of the interactions between the Czech and world prices of the
wheat. The long-term price interactions were examined by means of the co-integration analysis (En-
gle-Granger test). The dynamic autoregressive model developed by the author was used for evalua-
tion of the short-term price interactions. Monthly time series of the market prices from January 1995
till April 2010 were obtained from the Czech Statistical Office and the International Monetary Fund.
The results of the co-integration analysis showed, that the price dynamics in the world wheat market
does not have a long-term impact on the prices in the Czech market for the given commodity. Accord-
ing to the constructed and statistically verified model:

Aln ¢zp,=0.123556 x Alnwp, | +0.0958845 x Aln wp, ,+0.572707 x Aln czp, - 0.137817 x Aln czp, , -
~0.0650788 x m, +0.0505625  m, + v,
the short-term price interactions between the studied markets are not strong too. The value of the de-

termination index (0.5063) implies the incidence of other factors. On the basis of the parameters of
developed econometric model, we can say:
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A) 1% rise of the average export price of HRW wheat, No. 1, FOB - Gulf of Mexico in the time causes
in the same time t the 0.1236% increase of the price level in the Czech wheat market. In the next
time period (t + 1), the 1% increase of the export wheat price arises the price level in the Czech
commodity market for the food wheat about 0.0959 %.

B) 1% increase of the price level in the Czech market for the food wheat in time tinduces in the time
t+ 1 the price increase in the Czech commodity market for the food wheat about 0.5727 %. On the
contrary, supposed 1% increase of the Czech wheat price diminishes in the time t + 2 the price level

in this commodity market about 0.1378 %.

From the examined factors, the price level in the Czech commodity market for the food wheat in the
time the most flexibly reacts on the level of Czech wheat price in the time t + 1.

Prispévek byl zpracovdn v rdmei Vijzkumného zdméru PEF MZLU MSM 6215648904 Ceskd ekonomika v pro-
cesech integrace a globalizace a vjvoj agrdrniho sektoru a sektoru sluzeb v novtjch podminkdch integrovaného agrdr-
niho trhu jako souddst Feseni tématického sméru 4, Vijvojové tendence agrobusinessu, formovdni segmentovanyjch trhii
v vdmei komoditnich Fetézcii a potravinovych siti v procesech integrace a globalizace a zmény agrdrni politiky.
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