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Pomiar efektywnosci zréznicowanych technologicznie
gospodarstw rolnych w Unii Europejskiej!

Streszczenie: Celem niniejszego opracowania jest okreslenie charakterystyk procesu
produkcyjnego gospodarstw rolnych specjalizujgcych si¢ w uprawach polowych w pan-
stwach czlonkowskich Unii Europejskiej. W pracy wykorzystano dane regionalne FADN.
W zwigzku z wystepujacym zréznicowaniem miedzy regionami w pracy wykorzystano
modele uwzgledniajace te heterogeniczno$é. W szczegdlnosci rozwazono dwa sposoby
modelowania heterogeniczno$ci: deterministyczny oraz stochastyczny. Odzwierciedle-
niem pierwszego sposobu jest wykorzystanie w niniejszej pracy modelu funkcji produkcji
typu translog, ktory pozwala, zeby elastycznosci produkeji wzgledem naktadéw czynnikow
produkcji zalezaty od wielkosci nakladéw. Natomiast stochastyczny sposéb modelowania
heterogenicznosci reprezentuje stochastyczny model graniczny z losowymi parametrami.
Zastosowanie powyzszej koncepcji pozwolito na zbudowanie modelu funkcji produkeji typu
Cobba i Douglasa (C-D) z indywidualnymi parametrami. Estymacji parametréow czterech
modeli dokonano za pomocg podejscia bayesowskiego. Otrzymane wyniki jednoznacznie
wskazuja, ze najlepszym modelem okazat sie model C-D z indywidualnymi parametrami.
Ponadto zaobserwowano, ze dla $redniej unijnej najwyzsza elastyczno$é produkcji wyste-
puje wzgledem nakltadéw materiatéw, a najnizsza wzgledem areatu. Natomiast dosy¢
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zaskakujacym wynikiem jest wysoki poziom $redniej efektywnosci technicznej (0,95) przy
bardzo niewielkim rozproszeniu tych ocen.
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Abstract: The aim of the present study was to derive the characteristics of the production
process for crop farms in the European Union member states. The paper uses regional data
on farms taken from the Farm Accountancy Data Network (FADN). Therefore, the models
that account for heterogeneity among the analysed regions, were used in the present study.
In particular, the paper considers two approaches to modelling heterogeneity: determin-
istic and stochastic. The deterministic approach is reflected in the paper with the usage
of translog production function model, which allows output elasticities to depend on the
input levels. The stochastic approach is represented by a stochastic frontier model with
random coefficients. The application of the above-mentioned concept allowed to derive the
Cobb-Douglas (C-D) production function model with individual parameters. The parame-
ters of the four models were estimated using the Bayesian approach. The obtained results
indicate that the C-D model is the best. In addition, it was observed that for the EU aver-
age, the highest production elasticity is with respect to materials, while the lowest w.r.t
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Wprowadzenie

Na gruncie mikroekonomicznej teorii producenta proces produkcyjny jest
zdefiniowany jako przetwarzanie naktadéw czynnikéw produkcji w produkty.
Z kolei planem produkcyjnym jest taka kombinacja nakladéw tych czynnikéw
i wielko$ci produkcji, ktéra jest technologicznie osiaggalna. Zbiér wszystkich
planéw produkcyjnych nazywany jest zbiorem mozliwosci produkcyjnych.
W konsekwencji przez technologie rozumie sie takie plany produkcyjne, ktére
sg fizycznie (technicznie) wykonalne [Varian, 2010]. Griliches [1987] ujat ten
termin w formie: “the currently known ways of converting resources into out-
puts desired by the economy”. Gdy rozwaza sie technologie, w wyniku ktérej
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powstaje jeden produkt, to wéwczas brzeg tego zbioru (zbiér efektywnych pla-
néw produkcyjnych) mozna opisaé przez funkcje produkcji. W zwigzku z tym,
funkcja ta wyraza maksymalng wielko$¢ produkcji mozliwg do uzyskania
z ustalonych naktadéw czynnikéw produkcji [Varian, 2010]. Jednym z gléw-
nych zalozen w neoklasycznej teorii mikroekonomicznej jest to, ze wszystkie
jednostki gospodarcze (decision making units) wytwarzaja wielko$¢ produk-
cji wynikajaca z funkcji produkcji, a zatem sg w pelni efektywne technicznie.
Jednak w rzeczywisto$ci gospodarczej to zalozenie rzadko mozna uznaé za
spetnione. Jako pierwszy koncepcje pomiaru efektywnosci technicznej i eko-
nomicznej zaproponowat Farrell [1957]. Dalszy rozwéj metodyki empirycz-
nego pomiaru nieefektywnosci technicznej doprowadzit do sformutowania
stochastycznych modeli granicznych przez Aigneraiin. [1977] oraz Meeusena
i van den Broecka [1977]. W ramach tych modeli dokonuje sie estymacji para-
metréw technologii (reprezentowanej przez funkcje produkcji), jednoczesnie
uwzgledniajagc wptyw czynnikéw czysto losowych i nieefektywnosci. Zaktada
sie, ze badane jednostki gospodarcze dysponuja taka samg technologia (lub
przynajmniej majg do niej swobodny dostep). W takim przypadku przedsie-
biorstwa te réznig sie tylko ze wzgledu na nieefektywnosé. W praktyce moze
jednak wystepowaé zréznicowanie (heterogeniczno$é) technologii wykorzy-
stywanych przez te przedsiebiorstwa.

Tsionas [2002] zauwaza, ze czesto utrzymuje sie w mocy zatozenie o doste-
pie do jednej technologii, podczas gdy w praktyce przedsiebiorstwa wykorzy-
stujg rézne techniki wytworcze. Jednak gdy to zalozenie nie jest spelnione,
to wowczas nastepuje nakladanie na siebie dwéch réznych efektéw, tj. zréz-
nicowania technologicznego i réznej efektywnosci w wykorzystaniu istnieja-
cej technologii. Wedtug Tsionasa [2002] moze wystapié sytuacja, ze przedsie-
biorstwo A stosuje przestarzala technologie, a przedsiebiorstwo B technologie
nowa, wiec to ostatnie bedzie produkowaé wiecej niz to pierwsze przy tych
samych naktadach. W konsekwencji jednostka A bedzie nieefektywna wzgle-
dem granicy technologicznej charakterystycznej dla przedsi¢biorstwa B. Oba
przedsiebiorstwa moga jednak by¢ efektywne wzgledem granic technologicz-
nych, ktére wynikajg ze stosowanych przez nie wlasnych technologii. Rodzi
sie zatem pytanie, dlaczego przedsiebiorstwo wykorzystuje przestarzatg tech-
nologie. Wedltug Tsionasa [2002] podmiotowi moze sie nie optacaé wdrazanie
nowej technologii, gdy koszty jej wdrozenia sg bardzo wysokie. Zatem wedlug
tej koncepcji nieefektywnos$é techniczna jest mierzona jako utracona wielko$é
produkcji wynikajgca np. ze ztego zarzadzania procesem produkcji, co moze
by¢ wyeliminowane bez ponoszenia wysokich kosztéw, podczas gdy zaada-
ptowanie nowej technologii jest bardzo kosztowne.

Majac na uwadze powyzszg dyskusje, warto zauwazyé, ze czesto w bada-
niach empirycznych dokonuje sie podziatu zbioru danych ad hoc, ktéry ma
na celu wyodrebnienie homogenicznych grup przedsi¢biorstw. Najczestszym
kryterium podziatu jest skala prowadzonej dziatalnosci. Nawet gdy dysponuje
sie danymi zagregowanymi na poziomie mezo- lub makroekonomicznym,
a wigc na poziomie regionu lub panstwa, w dalszym ciggu istnieje potrzeba
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modelowania heterogenicznosci, ktéra tym razem ma inne Zrédta, np. w poto-
zeniu geograficznym lub kulturze organizacyjnej. W obu przypadkach waznag
kwestig jest przyjecie takiego modelu, ktéry opisujac rozwazane zaleznosci,
uwzgledni wspomniang heterogeniczno$¢ w pomiarze efektywnosci gospo-
darowania. Tsionas [2002] w $lad za koncepcja Kalirajana i Obwona [1994]
postuluje wykorzystanie w tym celu stochastycznych modeli granicznych
z losowymi (indywidualnymi) parametrami.

W badaniach empirycznych dotyczacych efektywnosci gospodarstw rol-
nych na poziomie indywidualnym, postepujac zgodnie z powyzszym postula-
tem, stosowne analizy wykonali: Karagiannis i Tzouvelekas [2009] dla grec-
kich gajéw oliwnych, Emvalomatis [2012] oraz Skevas [2019] dla niemieckich
gospodarstw mlecznych. Zaletg analiz przeprowadzanych z wykorzystaniem
danych o indywidualnych gospodarstwach jest szczegélowe poznanie cha-
rakterystyk technologii badanych obiektéw. Niestety w literaturze praktycz-
nie nie ma analiz, ktére obejmowalyby gospodarstwa pochodzace z kilku czy
wielu krajéw, tj. zwykle dotycza one jednostek z jednego panstwa. Wyjatkiem
jest praca Cechury i in. [2014].

W kwestii opracowan dotyczacych miedzynarodowych poréwnan pro-
duktywnos$ci rolnictwa nalezy zauwazyé, ze po pierwsze, tego typu prace
sg przeprowadzane z wykorzystaniem danych zagregowanych na poziomie
kraju lub regionu. Przyktadami analiz, w ktérych przez jednostke gospodar-
czg rozumiany jest kraj, sa: Ball i in. [2001, 2010], Coelli i Rao [2005], Rezi-
tis [2010], Heady i in. [2010], Barath i Fert4 [2017]. Poré6wnania na poziomie
regionalnym z kolei dokonali: Blazejczyk-Majka i in. [2011], Spic¢ka [2014],
Spicka i Smutka [2014], Martinho [2017]. Analize efektywnosci na poziomie
regionalnym przeprowadzili réwniez Gerdessen i Pascucci [2013], ale wyko-
rzystujac jako naklady, obok zmiennych ekonomicznych takich jak praca
i kapital, wskazniki dotyczace poziomu zréwnowazenia rolnictwa. Ponadto
za wyjatkiem pracy Heady’ego i in. [2010] wymienione badania zostaly prze-
prowadzone z uzyciem metody DEA. Pomimo pewnych zalet tego podejscia,
np. mozliwosci analizy technologii wieloproduktowych, w przypadku analizy
rolnictwa metoda ta ma wade, gdyz wszelkie odchylenia od produkcji poten-
cjalnej przypisywane sg nieefektywnos$ci. Dodatkowo, w powyzszych artyku-
tach nie jest uwzgledniona heterogeniczno$é¢ badanych jednostek. Wyjatek
w tym zakresie stanowi praca Njuki’ego i in. [2019], ktérzy dokonali pomiaru
efektywnosci 48 regionéw (stanéw) Stanéw Zjednoczonych Ameryki Péinoc-
nej, z wykorzystaniem modelu uwzgledniajacego heterogenicznosé.

W niniejszych badaniach wykorzystano koncepcje pomiaru efektywnosci
ekonomicznej zaproponowang przez Farrella [1957], ktéra zostata uformowana
w ramach neoklasycznej mikroekonomicznej teorii produkcji, kosztu i zysku.
Z punktu widzenia rozwoju mysli ekonomicznej teoria ta ma glebokie zZrédta
w rewolucji marginalistycznej (m.in. koncepcji produkcyjnosci kraficowej),
bedacej pomostem miedzy ekonomig klasyczng a ekonomig neoklasyczna.
Zmatematyzowane spojrzenie na procesy ekonomiczne, w tym decyzje podej-
mowane przez podmioty gospodarcze, jest konsekwencjg kolejnej rewolucji
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formalistycznej, ktéra miata miejsce po II wojnie $wiatowej. Metodyka badan
prezentowana w dalszej czeSci pracy, ktéra zostala zaczerpnieta z literatury
przedmiotu, wywodzi sie wlasnie z tego nurtu ekonomii. Warto zaznaczy¢, ze
w ponizszych badaniach zostaly uchylone zatozenia, iz podmioty gospodar-
cze zachowujg sie racjonalnie, np. maksymalizujg efekty swojej dziatalnosci,
oraz warunek statych korzysci skali, ktéry czesto charakteryzuje neoklasyczne
funkcje produkcji. Dodatkowo podejscie statystyczne, ktére zostato uzyte do
empirycznego opisu zalezno$ci migdzy nakladami a uzyskanym efektem,
umozliwia uwzglednienie niepewnosci lub nieokreslonosci w podejmowaniu
decyzji przez wspomniane podmioty.

7 zaprezentowanego krétkiego przegladu literatury wynika, ze w dotych-
czasowych badaniach na poziomie regionalnym nie wykorzystywano modeli,
ktére pozwalaja uwzgledni¢ wystepujace zréznicowanie miedzyregionalne
w rolnictwie. Niniejszy artykul stanowi zatem nowo$¢ w tym zakresie. Praca
sktada sie z sze$ciu rozdzialéw. Rozdziat pierwszy zawiera opis jednostek pod-
danych badaniu. W rozdziale drugim opisano zastosowang metodyke, tj. sto-
chastyczne modele graniczne ze szczegélnym uwzglednieniem ich wariantu
z losowymi parametrami. W rozdziale trzecim przedstawiono szczegétowe
informacje dotyczace estymacji parametréw zastosowanych modeli. W roz-
dziale czwartym podano szczegétowg definicje zmiennych ekonomicznych.
Rozdzialy piaty i sz6sty zawierajg wyniki empiryczne dotyczace odpowiednio
charakterystyk procesu produkcyjnego i miernika efektywnosci technicznej
w analizowanych regionach i gospodarstwach o réznej wielko$ci. Prace kon-
czy podsumowanie.

Gospodarstwa rolne w krajach UE

W niniejszym artykule przedmiotem badania byty gospodarstwa rolne spe-
cjalizujace sie w uprawach polowych, tj. zakwalifikowane do ogélnego typu
rolniczego oznaczonego symbolem 1 wedltug typologii gospodarstw rolnych
TF8, ktora zostata okreslona przez FADN (Farm Accountancy Data Network).
Warto$ciowym materiatem statystycznym do przeprowadzenia poréwnaw-
czych, migdzynarodowych badan empirycznych sg ogélnodost¢pne dane pocho-
dzace z 28 krajéw Unii Europejskiej (UE), udostepnione przez FADN. Dane
te majg forme zagregowanych zmiennych reprezentujgcych szczegétowsa sytu-
acje ekonomiczng gospodarstw rolnych, ktére zostaty objete badaniem FADN,
aby zapewnié reprezentacyjnos$¢ préby ze wzgledu na typ produkcyjny (spe-
cjalizacje), polozenie geograficzne oraz wielko$é (w ujeciu ekonomicznym).

Pojedyncza obserwacja wykorzystywana w tych badaniach zawiera suma-
ryczng informacje o wszystkich gospodarstwach (z badania FADN) zajmu-
jacych sie uprawami polowymi, usytuowanych w ustalonym regionie znaj-
dujacym sie w jednym z krajow UE oraz nalezacych do jednej z szeSciu klas
wielkosci ekonomicznych wyznaczonych przez przecietng warto$¢ produkcji
gospodarstw w regionie. W dalszej czesci artykutu obserwacje te bedg okre-
Slane mianem gospodarstw przecig¢tnych albo zagregowanych.
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Gospodarstwo przecietne jest opisane przez zagregowane warto$ci zmien-
nych ekonomicznych bedace $rednig wazong arytmetyczng warto$ci zmien-
nych pochodzacych z pojedynczych gospodarstw objetych badaniem FADN.
Wagi zostaly okres§lone na podstawie liczby gospodarstw w danym kraju, ktére
reprezentuje pojedyncze gospodarstwo. Powoduje to, ze gospodarstwa prze-
cietne takze majg przypisane (dziedziczone) wagi, ktére mozna wykorzystaé
przy prezentacji wskaznikéw ekonomicznych dla bardziej zagregowanych
obiektéw (np. kraju). Zatem gospodarstwa przecietne mozna traktowacd jako
reprezentatywne dla populacji generalnej, ktéra jest w polu obserwacji FADN.
Jest to wazne z punktu widzenia interpretacji otrzymanych wynikéw prezen-
towanych w dalszej czeSci artykutu. Oczywiscie wystepujace braki w danych,
o ktérych jest mowa ponizej, obnizajg poziom reprezentatywnos$ci badanej
grupy gospodarstw. Szczegélowe informacje na temat metodyki badan FADN
oraz dane statystyczne znajdujg si¢ na stronie https://ec.europa.eu/agriculture/
rica/database/database _en.cfm.

Wazng kwestig bylo objecie badaniem najwiekszej liczby regionéw kra-
jow czlonkowskich UE. Ze wzgledu na marginalny udziatl upraw polowych
w produkcji rolniczej z analizy wylaczono nastepujace kraje: Cypr, Irlandia,
Luksemburg i Chorwacja. Ponadto nalezy zauwazy¢, ze liczba makroregionéw
wyznaczonych przez FADN w poszczegdlnych krajach UE jest zréznicowana
i nie jest zbiezna z klasyfikacja NUTS. Przykladowo w Polsce wyrézniono
cztery regiony, tj. Pomorze i Mazury, Wielkopolska i Slask, Mazowsze i Pod-
lasie, Malopolska i Pogérze. Szczegdly przyjetych kryteriow w wyodrebnie-
niu makroregionéw podajg Osuch i in. [2004]. Ponadto w przypadku panstw
matych, tj. Czech, Danii, Estonii, Litwy, Lotwy, Malty, Holandii, Austrii, Szwe-
cji, Stowacji i Stowenii, wedtug FADN region byt tozsamy z krajem, wiec dla
tych panstw dane regionalne nie sg dostepne. W przypadku Wegier i Portu-
galii réwniez wykorzystano dane na poziomie kraju, co spowodowane bylo
brakiem pelnych danych na poziomie regionalnym.

W niniejszej pracy analizowano gospodarstwa, ktére oprécz zréznicowa-
nia regionalnego sg takze odmienne ze wzgledu na swoja wielko$é. Wedlug
metodyki FADN podmioty te sg wyréznione m.in. wedtug kryterium wielko$ci
ekonomicznej (economic size — ES6), mierzonej przez $rednig warto$¢ produk-
cji z okreslonej dziatalnosci roslinnej lub zwierzecej uzyskiwang z 1 ha lub od
1 zwierzecia w ciggu 1roku, w przecietnych dla danego regionu warunkach
z 5 lat [European Commission, 2009: 8]. Gtéwny podziatl wyréznia, jak wspo-
mniano wczesniej, szes¢ wielkos$ci ekonomicznych tj.: gospodarstwa bardzo
mate (2 tys. EUR < ES < 8 tys. EUR), male (8 tys. EUR < ES < 25 tys. EUR),
Srednio-mate (25 tys. EUR < ES < 50 tys. EUR), $§rednio-duze (50 tys. EUR <
ES < 100 tys. EUR), duze (100 tys. EUR < ES < 500 tys. EUR), bardzo duze
(=500 tys. EUR) [European Commission, 2009: 30].

Metodyka FADN pozwala na szczegétowy podzial gospodarstw zajmuja-
cych sie uprawami polowymi. Obecnie wyrédznia sie trzy podstawowe typy
specjalizacji (TF14), tj. uprawy zb6z, roslin oleistych i wysokobiatkowych
na nasiona, uprawy polowe réznych gatunkéw roslin oraz mieszane — r6zne
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uprawy [Florianczyk i in., 2018]. Niestety dane o przecietnych gospodarstwach
okreslonych przez kryteria, tj. region, wielkos¢ i specjalizacje okreslong przez
typ rolniczy TF14, nie sg og6lnodostepne.

Badania empiryczne przeprowadzono dla 404 przecietnych gospodarstw
z 99regionéw wchodzacych w sktad 24 krajéw UE i nalezacych do jednej
z szesciu klas wielkos$ci ekonomicznej. Zbiér danych pochodzacych z bazy
FADN obejmuje okres 14 lat, tj. lata 2004-2017. Préoba ta ma charakter niezbi-
lansowany i tacznie obejmuje 4446 obserwacji, w zwigzku z tym dla kazdego
gospodarstwa posiadana informacja pochodzita przecietnie z okoto 11 Iat.
Pewng niedogodnoscia jest brak danych dla wybranych regionéw w badanych
krajach, ktéry w rezultacie spowodowal niezbilansowanie préby. Wynikato
to z koniecznos$ci zachowania tajemnicy statystycznej, gdyz w kazdym okre-
sie liczba gospodarstw reprezentujacych dang wielko$¢ ekonomiczng i region
w ramach okreslonego typu rolniczego nie moze by¢ mniejsza niz 15. Pro-
blem ten w szczegd6lnosci dotyczyt matych regionéw, m.in. z Belgii, Bulgarii,
Francji i Hiszpanii, ale rowniez bardzo matych i bardzo duzych gospodarstw
z pozostalych regionéw. Miernikiem wyrazajgcym skale braku tych danych jest
udzial wag reprezentatywnos$ci pominigtych podmiotéw, ktéry wyniést okoto
10,6%. Wydaje sie, ze dalsza agregacja danych, poprzez usuniecie podziatu
gospodarstw na sze$¢ grup wedltug ich wielkosSci, spowodowataby duzg utrate
informacji. Wowczas tgczna liczba przecietnych gospodarstw-regionéw wynio-
staby 132 (wobec 404 dla gospodarstw-wielkoS$ci-regionéw), a wszystkich
obserwacji byloby 1470 w ciagu 14 lat (w tych badaniach bedzie ich 4446).

Wykorzystanie w badaniach danych zagregowanych otwiera pole do krytyki.
Po pierwsze, agregacja oznacza utrate informacji. Dobrze wyjasni to nastepu-
jacy przyktad. W 2017 r. badaniem FADN objetych byto 4049 polskich gospo-
darstw o réznej wielkosci, ktére specjalizowaly sie w uprawach polowych
[Florianiczyk i in., 2018]. W wyniku agregacji wedtug wielkosci i regionaliza-
cji otrzymano 22 przecietne gospodarstwa (zamiast 24, gdyz w dwéch przy-
padkach dane usrednione nie zostaty udostepnione, bo liczba rzeczywistych
gospodarstw byla mniejsza niz 15). Po drugie, z agregacja zwigzane sg zalo-
zenia dotyczace konstrukeji funkcji produkcji. Zaktada sie, ze obserwowane
gospodarstwa charakteryzujg sie technologia opisang tym samym modelem.
Gdy rozwazymy model Cobba i Douglasa, to tgczenie danych implikuje $rednig
geometryczng, gdy za$ funkcje liniowg — $rednig arytmetyczng dla wartosci
zmiennych opisujacych przecietny podmiot. Wprowadzenie wag dla gospo-
darstw zmienia jednak elementy modelu statystycznego funkcji produkcji.
Rozwazmy podmioty nalezace do tego ustalonego regionu i klasy wielkosci,
tzn. do grupy o numerze i o liczebnosci J, (gdzie J, > 0), ktérg reprezentuje
zagregowany (przecietny) podmiot. Funkcja produkcji dla j-tego obserwowa-
nego podmiotu z i~tej grupy ma postac: g, = o + o -x, . +¢, (dlaj=1,..., J),
gdzie g ,; i x;; to odpowiednio wielkos¢ (logarytmu) produkql i (Iogarytrnu)
naktadu, warto$¢ oczekiwana nlezaleznych sktadnikéw losowych €, wynosi 0,
a wariancja jest identyczna, tj. V(g, )= o’. Dodatnie sumujace sie do jednosci
wagi w;; oznaczajq reprezentatywnosc j-tego podmiotu. Warto wyprowadzié¢
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postaé¢ modelu po agregacji danych, czyli dla i-tego przecietnego gospodar-
stwa. W wyniku sumowania (po 1ndek51e 7) otrzyma sie jedno rownanle postaci
g =o0,ta X +E gdz1eq—2_: G, WX ig=>" W €
Parametry funkCJl dla gospodars’twa przecu;tnego sie nie zmlenlajq] Zmienia
si¢ jednak wariancja skfadnika losowego, tj. V(£) =0 z (w )2 W konse-
kwencji w rownamu dla i-tego przecietnego gospodarstwa war1anqa dla €
jest inna niz 6 i jednoczesénie prawie zawsze rézni sie od wariancji dla i mnego
przecigtnego gospodarstwa. Zatem rozwazanie modelu dla zagregowanych
danych zamiast indywidualnych powoduje heterogenicznosé sktadnika loso-
wego (zréznicowanie wariancji dla poszczegdlnych gospodarstw przecietnych).

Dla przeciwwagi warto wymieni¢ korzySci ze stosowania zagregowanych
danych. Po pierwsze, nastepuje zmniejszenie wariancji sktadnika losowego,
gdyz generalnie V(g) < o’. Wariancja jest malejaca funkcja liczby podmio-
tow tworzacych gospodarstwo przecigtne (/) i przyjmuje warto$¢ minimalna,
gdy wagi sa rowne. Po drugie, spos6b pozyskiwania danych ekonomicznych
o gospodarstwach rolnych jest jednolity, zestandaryzowany z punktu widze-
nia wszystkich 28 krajow objetych badaniem FADN. Zatem kategorie ekono-
miczne uzyte do opisu dziatalnosci gospodarstw sg identycznie zdefiniowane
bez wzgledu na miejsce i czas (dla wybranego kraju od momentu jego przystg-
pienia do UE). Powoduje to, ze uzyskane dane statystyczne stanowig bardzo
dobry punkt wyjscia dla obiektywnych analiz poréwnawczych na poziomie
krajow, regionéw i wedtug wielkosci gospodarstw. W celu przeprowadzenia
takiej analizy konieczna jest odpowiednia metodyka badan, ktéra uwzgledni
m.in. zréznicowanie tych podmiotéw ze wzgledu na te trzy elementy oraz
konsekwencje agregacji danych.

x z

Stochastyczny model funkcji produkcji ze zmiennymi parametrami

W niniejszych badaniach wykorzystano koncepcje pomiaru efektywnosci
technicznej stosowang w ramach stochastycznych modeli granicznych, ktére
zostaly zaproponowane przez Aignera i in. [1977] oraz Meeusena i van den
Broecka [1977]. Wowczas w przypadku analizy procesu produkcji dopuszcza
si¢ to, ze produkcja obserwowana moze by¢ mniejsza od produkcji maksy-
malnej (mozliwej do uzyskania z ustalonych naktadéw w sytuacji petnej efek-
tywnosci) z powodu ewentualnej nieefektywnosci (niesprawnosci technicznej,
marnotrawstwa zasobow).

W niniejszych badaniach zastosowano stochastyczny model graniczny dla
danych przekrojowo-czasowych, ktéry wprowadzili Pitt i Lee [1981, model IT].
W przypadku funkcji produkcji ma on postaé:

yiz:h(xit;ﬁ)+vit_uit’ (1)

gdzie y,, jest warto$cig logarytmu zaobserwowanej produkcji i-tego podmiotu
w okresie 7 (i=1, ..., N; t=1, ..., T), x,, to wektor-wiersz k zmiennych egzoge-
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nicznych (bedacych logarytmami nakladéw czynnikéw produkcji), # ozna-
cza odpowiednio wyspecyfikowang dla logarytmu produkcji graniczng funk-
cje produkcji, zwyczajowo liniowg wzgledem k-nieznanych parametréow f,
h(x;B)=x, - B, ktére sa podstawg do wnioskowania o zaleznosciach ekono-
micznych. Sktadniki v, i u;, sg niezaleznymi zmiennymi losowymi, z ktérych
pierwszy ma rozklad symetryczny wzgledem zera (tj. rozklad normalny) i oddaje
wplyw zaklécen losowych. Drugi jest efektem losowym przyjmujacym war-
toéci nieujemne, ktory reprezentuje bezposrednio nieobserwowalng nieefek-
tywno$¢é. Miare efektywnoSci technicznej dla i-tego gospodarstwa w okresie
t wyraza formuta TE, =exp(-u, ).

W niniejszych badaniach przyjeto takie postacie granicznej funkcji pro-
dukcji, ktére sg a) mato restrykcyjne z punktu widzenia charakterystyk opi-
sujgcych zalezno$é miedzy produktem a nakladami, b) poprzez swojg forme
pozwalajg ujaé heterogeniczno$é¢ badanych podmiotéw, gdy ich zbior jest
zr6znicowany. Niech punktem wyjScia dla konstrukcji granicznej funkcji pro-
dukcji bedzie powszechnie znana postaé¢ potegowa (Cobba i Douglasa, C-D).
W przypadku dwéch nakladéw (kapitatu i pracy, K, L) ma postaé

h(K,L;a) = B, + o, InK+a, InL. (2)

Mozna zauwazy¢, ze gdy elastycznosci produkcji wzgledem obu nakta-
déw uczynimy zaleznymi od nakladéw, co wyrazimy np. w formie o, =
=o,+o,InK+o,InL i o, =a,+a,InK+a,InL, to po podstawieniu do (2),
przeksztalceniu i wprowadzeniu nowej parametryzacji otrzymamy funkcje
translogarytmiczng postaci

W(K,L;B) = B, +B,InK + B, InL+BInKInL+B,(InK)* +B.(InL),  (3)

gdzie B, =«,, B, =a,, B, = @, +, itd. Koncepcja tej postaci funkcji zostata sfor-
malizowana przez Christensena i in. [1973].

Powyzsza propozycja pozwala na to, aby elastycznosci i wspétczynnik
efektu skali byly zmienne dla badanych podmiotéw. Warto zauwazy¢, ze owa
zmienno$¢ uzyskana poprzez wprowadzenie dodatkowych parametréw moze
podlegaé testowaniu, jednak ma ona charakter deterministyczny. Ponadto
w modelach (1) standardowo przyjmuje si¢, ze sktadniki losowe v, sg nieza-
leznymi zmiennymi normalnymi o statej wariancji, tj. v, ~ N(0,07) dla kaz-
dego i oraz t, wiec niekoniecznie propozycja (3) wystarczajgco dobrze mode-
luje heterogeniczno$é ze wzgledu na inne zréznicowanie (np. regionalne lub
ze wzgledu na wielko$¢ jednostek gospodarczych). W zwigzku z tym, warto
réwniez rozwazy¢ modelowanie zréznicowania technologii w sposéb niede-
terministyczny. Na gruncie ekonometrycznym problem ten sprowadza sie do
modelowania zréznicowania parametréw (parameter heterogeneity). W kon-
tekscie danych panelowych najprostszym sposobem uwzglednienia zrézni-
cowania obiektow sg modele z efektami statymi (fixed effects) lub losowymi
(random effects), zob. np. Koop [2003]. Jednak na gruncie stochastycznej
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analizy granicznej, poprzez przyjecie odpowiednich rozktadéw dla efektéw
losowych, majg one juz bezposrednia interpretacje ekonomiczng w postaci
nieefektywnosci. W szczegdlnosci w modelu (1) sktadniki «,, mogg by¢ state
w czasie, tj. u, = u, dla kazdego t, wéwczas nieefektywnos¢ petni role efektu
indywidualnego wystepujacego zwykle w regresji dla danych panelowych,
zob. Pitt i Lee [1981, model I], Marzec i Osiewalski [2008].

Jednym z rozwigzan problemu heterogenicznos$ci obserwacji sg modele
z losowymi parametrami (random parameters?), ktére pierwotnie zostaly zapro-
ponowane przez Hildretha i Houcka [1968] oraz Swamy’ego [1970]. Modele
te w zalezno$ci od obszaru zastosowania funkcjonujg tez pod nazwg modeli
mieszanych (mixed models), modeli wielopoziomowych (multilevel models)
lub modeli hierarchicznych (hierarchical models)®. Innym typem modeli, ktére
pozwalaja na wprowadzenie heterogeniczno$ci parametréw, sg modele z kla-
sami ukrytymi (latent class models). Nie bedg one jednak przedmiotem rozwa-
zan w niniejszej pracy, natomiast ich zastosowanie w stochastycznej analizie
granicznej proponuja Orea i Kumbhakar [2004], a przyktadem zastosowania
w ekonomice rolnictwa jest np. praca Alvareza i del Corrala [2008].

W ramach stochastycznych modeli granicznych Kalirajan i Obwona [1994]
jako pierwsi wprowadzili losowe parametry w celu zdefiniowania funkcji pro-
dukcji. W przypadku modelu (1) i funkcji postaci C-D proponowany model
hierarchiczny z indywidualnymi (losowymi) parametrami (elastyczno$ciami),
jako uogélnienie (1) i (2) moze przyjaé nastepujacg postaé:

yit=ﬁ0+xiz'ﬂi+viz_uir’ (4)

gdzie wektor B, (i=1, ..., N) ma k ~wymiarowy (w tym przypadku czterowymia-
rowy) rozklad normalny o wektorze wartosci oczekiwanej réwnej i macierzy
kowariancji Q, ktéra jest symetryczna i dodatnio okreslona. Wéwczas para-
metry 3, s traktowane jako zmienne ukryte, ktére nie podlegaja estymacji.
Natomiast w niniejszych badaniach x;,, jest wektorem wierszowym zawiera-
jacym logarytmy czterech naktadéw (k = 4), tj. x, =[InK, InL InM InA ],
gdyz w analizach dotyczgcych gospodarstw rolnych przyjmuje sie obok kapi-
talu i pracy takze inne czynniki produkcji, np. materiaty (M) i areat uzytkéow
rolnych (A). Ponadto w tym réwnaniu (4) dopuszcza si¢ wystepowanie pew-
nych parametréw odpowiadajagcych wybranym zmiennym obja$niajacym,
ktore nie podlegaty randomizacji. Przyktadowo, moga to by¢ wspélny wyraz
wolny (3,) lub parametr przy trendzie — jak w tych badaniach empirycznych.

Cechg wyrézniajacg model (4) jest dopuszczenie, aby parametry opisujace
funkcje produkcji (B) byly indywidualne dla kazdego podmiotu. W przypadku

2 W literaturze angielskojezycznej okreslane réwniez mianem random coefficient (s) lub varying
parameter (s)/coefficient (s) model.

3 Termin hierarchical models jest uzywany przede wszystkim na grucie bayesowskim, gdyz random
coefficient model nie pozwala uchwyci¢ specyfiki tej klasy modeli, poniewaz w modelach baye-
sowskich parametry sg zmiennymi losowymi z samej swej natury, bo sg nieznanymi wielko$ciami.
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funkcji produkcji typu Cobba i Douglasa oznacza to, ze elastycznosci wzgle-
dem czynnikéw produkcji sg zréznicowane dla gospodarstw. Innymi stowy,
na poziomie konstrukcji modelu gospodarstwo ma indywidualne charakte-
rystyki wydajnosci naktadéw, a w konsekwencji takze wspétczynnik efektu
skali. Trzeba jednak zaznaczy¢, ze estymacja i wnioskowanie o tych charakte-
rystykach na podstawie danych odbywaja sie na podstawie prébki w ramach
jednego modelu. Zaproponowane uogélnienie tradycyjnego modelu funkcji
produkcji C-D bedzie podlegaé ocenie zasadnoSci w kontek$cie informacji
ptynacych z danych. Zindywidualizowanie parametréw powyzszej regresji
podlega pewnej regulacji i ograniczeniu. Przyjecie, ze B, (i=1,...,N) posia-
dajg identyczne (i niezalezne) rozktady normalne, a wiec o wspdlnej wartosci
oczekiwanej i nieosobliwej macierzy kowariancji, stanowi probabilistyczny
opis stwierdzenia, ze gospodarstwa moga by¢ opisywane przez indywidualne
charakterystyki, ktérych wartosci jednak powinny by¢ zblizone do siebie.
Wektor i macierz Q, ktére definiujg rozktad prawdopodobienstwa dla f3,
sg nieznane, wiec ich elementy podlegajg estymacji. Liczba tych parametréw
(elementéw w 1 Q) rodnie wraz z warto$cig k. Warto jeszcze nadmienié, ze
w niniejszych badaniach nie przyjeto restrykeji, aby macierz Q byta diago-
nalna (lub skalarna). Diagonalno$¢ tej macierzy wyklucza inne niz niezalezne
zmiany poszczegbélnych parametréw. Ponadto technologia opisana funkcja
C-D zaktada wylacznie substytucyjno$¢ naktadéw. Zmniejszenie naktadu jed-
nego z nich wymaga wzrostu innego, gdy produkcja ma by¢ ustalona. Jesli
rozwazamy co najmniej cztery czynniki produkcji, to w celu skorelowania
technicznych stép substytucji dla réznych par czynnikéw konieczne jest sko-
relowanie sktadowych wektora f3,.

Formuta modelu (4) jest rownowazna modelowi z heteroscedastyczno-
Scig sktadnika losowego, ktéry w przypadku i-tego podmiotu mozna zapisac:

Y = :Bo "1 +X,' .ﬁ—i—ei -4 i €~ AI(T)(O’O-j 'IT +XiQXi')’ ©)

gdzie m.in. y, i X, to wektor i macierz, ktére zawieraja wartosci zmiennej
objasnianej i k-zmiennych objasniajacych pochodzace z T okreséw, I, i1, s3 to
odpowiednio macierz identyczno$ciowa o wymiarze T X T i wektor o wymiarze
T x 1 zawierajaca wartosci 1, a ;i e, to T-elementowe wektory reprezentujace
nieefektywnos$¢ i sktadnik losowy w poszczegélnych okresach. Standardowo
zaklada sig, ze decyzje pomiotéw sg podejmowane niezaleznie od siebie, co
powoduje, ze struktura stochastyczna modelu (4) sformutowanego dla N-T
obserwacji ma postaé blokowo-diagonalng. W efekcie wariancja zmiennej
losowej ¥, jest podwyzszona w odniesieniu do przypadku homoscedastycz-
nosci, gdy X.QX.'=0, co w naturalny sposéb wynika z tego, ze dopuszcza
si¢ losowos¢ wektora parametréw f,.. Skala wzrostu tej wariancji zalezy od
postaci macierzy Q. Wraz ze wzrostem ujemnego (dodatniego) skorelowania
sktadowych wektora B, (i=1, ..., N) zmniejsza (zwigksza) si¢ przyrost warian-
cji (X,QX") w stosunku do przypadku referencyjnego, gdy Q jest diagonalna.
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Warto nadmienié, ze gdy w (5) macierz X, zawiera kolumne¢ zawiera-
jaca warto$¢ 1 (dla kazdego i oraz ¢) i w celu zapewnia identyfikowalnosci
przyjmie si¢, ze np. =0, to otrzymuje si¢ szczegdlny przypadek modelu
z losowymi parametrami, w ktérym jedynie wyraz wolny jest losowy. Model
ten zaproponowany przez Greenego [2005] znany jest obecnie w literaturze
jako True Random Effects Model. Przymiotnik true oznaczajacy prawdziwy
moze sie odnosié¢ do faktu, ze w modelu Pitta i Lee [1981] nie ma rozréznie-
nia na nieefektywno$¢ i heterogeniczno$é, natomiast ta propozycja pozwala
na uwzglednienie zréznicowania badanych jednostek gospodarczych. W prak-
tyce odseparowanie tych dwdch efektéw moze jednak by¢ trudne do zrealizo-
wania, zob. Pisulewski i Marzec [2019].

W niniejszych badaniach sposréd wielu propozycji dotyczacych analizy
zaleznos$ci w ramach modeli funkcji produkcji w przypadku heterogenicznych
(zréznicowanych) jednostek gospodarczych wykorzystano szczegétowe roz-
wigzanie zaproponowane przez Tsionasa [2002], a nastepnie rozwijane lub
aplikowane przez m.in. Huanga [2004], Karagiannisa i Tzouvelekasa [2009],
Emvalomatisa [2012] i Skevasa [2019].

Uwagi dotyczace estymacji i zalozenia dla modelu empirycznego

W badaniach empirycznych prezentowanych w dalszej czesci artykutu
zostang wykorzystane dwie koncepcje funkcji produkcji. Pierwsza to funkcja
Cobba i Douglasa z parametrami (elastyczno$ciami wzgledem czynnikéw pro-
dukcji), ktére sg indywidualne dla gospodarstw rolnych; zob. wzoér 4. Druga
jest funkcja translogarytmiczna, ktéra poprzez swoja konstrukcje (wzoér 3)
co prawda dopuszcza zalezno$¢ elastycznosci od naktadéw, ale jednocze$nie
elastycznosci wykazuja jedynie deterministyczng zmienno$é po gospodar-
stwach. W odniesieniu do tych zatozen modelu (1), ktére dotycza rozktadu dla
nieefektywnosci (¢,,), rozwazono dwa najcze¢$ciej stosowane przypadki: rozklad
wyktadniczy o wartosci oczekiwanej A oraz rozktad pétnormalny (tj. rozktad
normalny o zerowej warto$ci oczekiwanej i nieznanej wariancji o2 poddany
ucieciu przez restrykcje, ze nieefektywnos$¢ jest zmienng nieujemng). Zatem
w analizie empirycznej zostang wykorzystane cztery modele, ktére r6znig si¢
wyzej wymienionymi dwoma elementami (zob. tabela 3).

W modelach opartych na postaci C-D liczba parametréw funkcji produk-
cji wynosi odpowiednio 4, a w translogu jest réwna 14, gdyz liczba czynni-
kéw produkeji bedzie wynosié cztery. Dodatkowo w kazdym z nich wprowa-
dzono trend liniowy i oczywiScie wystepuje wyraz wolny. Liczba parametréw
struktury stochastycznej w modelu z funkcjg C-D jest rowna 12, a w modelu
z funkcja translogarytmiczng — 2. W konsekwencji liczba parametréw we
wszystkich modelach jest tak sama.

Jedna ze standardowych technik estymacji parametréw modelu (1) jest
metoda najwigkszej wiarygodnosci (MNW), alternatywng metodg estymacji
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jest Monte Carlo Lancuchéw Markowa (Markov Chain Monte Carlo - MCMC)?,
ktore w latach 90. XX wieku zostaly zaadaptowane w tej klasie modeli [Koop
iin., 1997]. Zwigzte omoéwienie koncepcji wnioskowania bayesowskiego w tej
klasie modeli prezentuje m.in. Osiewalski [2000].

W przypadku wprowadzenia indywidualnych parametréow B, (i =1, ..., N)
w réwnaniu (4) MNW nie ma juz bezposredniego zastosowania. Wowczas
Greene [2005] zaproponowal wykorzystanie symulowanej metody najwiek-
szej wiarygodnosci (SMNW, maximum simulated likelihood). Metoda ta ma
jednak pewne ograniczenia. Mianowicie powazne problemy natury oblicze-
niowej towarzyszace jej stosowaniu pojawiajg sie szczegdlnie, gdy wymiar
wektora fjest duzy lub gdy macierz Q jest niediagonalna. Nawet w zastosowa-
niu modelu regresji liniowej, gdy liczba elementéw wektora f3 jest niewielka,
estymatory niebayesowskie dla macierzy Q moga generowac oceny, ktére nie
gwarantujg dodatniej okreslonosci Q. Przyktadowo taki wynik, gdy wymiar 8
wynosi trzy, uzyskano w pracy Czyzewski i in. [2018: 52].

Z formalnego punktu widzenia adekwatng metodg estymacji i wniosko-
wania statystycznego w modelu (4) jest podejécie bayesowskie, ktére przed-
stawil Tsionas [2002]. Dalszego uogdlnienia tego modelu dokonat Huang
[2004], wykorzystujac model z rozktadem gamma dla nieefektywnosci. Gtéw-
nymi argumentami za stosowaniem podej$cia bayesowskiego w stochastycz-
nym modelu granicznym z indywidualnymi parametrami sg hierarchiczna
budowa modelu oraz natura nieefektywnosci. Oba sktadniki u, i 8., wyréz-
niajgce ten model, sg zmiennymi ukrytymi, wiec w tym podejSciu sg trakto-
wane rownorzednie z parametrami, a zatem sg zmiennymi losowymi. Wow-
czas wnioskowanie o zmiennych ukrytych na podstawie danych odbywa sie
zgodnie z zasadami rachunku prawdopodobienistwa, na ktérych oparte jest
podejscie bayesowskie.

W podejséciu bayesowskim model statystyczny sktada sie z dwoch réwno-
rzednych elementéw: modelu préobkowego i rozktadu a priori dla parametréw.
Istnieje zatem mozliwo$¢ wprowadzenia wstepnej informacji dotyczacej para-
metréw, aby m.in. uwzglednié wiedze wynikajaca z teorii ekonomii lub innych
badan dotyczacych omawianego zagadnienia. W rozwazanych modelach dla
parametréow S przyjeto taki rozktad a priori, ze dla przecigtnego gospodarstwa
warto$é oczekiwana elastycznos$ci produkcji wzgledem kazdego z czterech
czynnikéw wynosi 0,25, a wiec w konsekwencji wystepuja state korzysci skali.
Jednoczesnie, przyjmujgc duza wariancje (np. 10) dla sktadowych wektora §3,
zapewniono, ze taki rozktad a priori jest bardzo rozproszony wokét wartosci
0,25, czyli niepewnos¢ statystyczna dotyczaca elastycznos$ci i wspolczynnika
efektu skali jest bardzo duza. W przypadku parametréw definiujacych roz-
ktad a priori dla nieefektywnosci u;, opisanej rozkladem wyktadniczym albo
potnormalnym, przyjeto koncepcje z pracy Koop i in. [1997]. Zaklada sie, ze

4 Obliczenia prezentowane w dalszej czeSci artykulu otrzymano, korzystajac z oprogramowania
wlasnego opracowanego w $rodowisku Gauss Aptech oraz programu BayES™ (Bayesian Eco-
nometrics Software), stworzonego przez dr. G. Emvalomatisa; zob. http:/www.bayeconsoft.com
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odwrotnoéci tych parametréw, A" i 0';2, posiadaja rozktady gamma tak okre-
$lone, iz w konsekwencji mediana rozktadu a priori dla miernika efektywno-
Sci technicznej, TE,, = exp(-u,,), wynosi np. 0,8 (dla kazdego i oraz ¢) [Tsionas,
2002]. Zatozenie, ze dla potowy obserwacji produkcja uzyskana stanowi co
najmniej 80% produkcji maksymalnej, wydaje sie by¢ racjonalne. Uzasadnie-
niem moze by¢ fakt, ze badane gospodarstwa wytwarzang produkcje kieruja
na wspolny rynek, a ich produkcja jest czeSciowo dotowana przez programy
wspolnej polityki rolnej UE. Ponadto przeptyw technologii w ramach Europej-
skiego Obszaru Gospodarczego oparty na swobodzie przeptywu ludzi, kapi-
tatlu, towaréw i ustug, powinien zacieraé réznice w efektywnosci dziatalnosci
gospodarczej poszczegdlnych regionéw i podmiotéw tam dziatajacych (bez
wzgledu na ich wielko$¢). Przeprowadzona tutaj analiza wrazliwo$ci odpowie
na pytanie, w jakim stopniu zalozenie to ma faktyczny wptyw na wyniki a poste-
riori. Ostatnim wspélnym parametrem obu modeli jest precyzja (odwrotno$é
wariancji 07) sktadnika v,,. W literaturze standardowo przyjmuje sig¢ rozklad
gamma w takiej postaci, ktéra gwarantuje jego niklg informacyjnosé¢ [Koop
iin., 1997; Tsionas, 2002]. W literaturze dla macierzy Q! przyjmuje si¢ rozktad
Wisharta, co na etapie estymacji zapewnia jej dodatnig okreslonos¢ — takie
podejscie zastosowano réwniez w niniejszych badaniach. W przypadku bay-
esowskich modeli dla danych panelowych szczegélowe propozycje rozktadow
a priori mozna znalez¢ np. w pracach Koop [2003], Rossi i in. [2005], Koop
iin. [2007], Gelman i Hill [2007]. Rola wstepnej wiedzy o parametrach, ujetej
w formie rozkladéw a priori, jest takie uwzglednienie dodatkowej informacji
spoza préby (np. pochodzacej z teorii), aby to dane miaty wptyw decydujacy
na wyniki estymacji. OczywiScie przez konstrukcj¢ rozktadu a priori mozna
formutowaé konkretne hipotezy badawcze, ktére wéwczas w naturalny spo-
s6b podlegajg testowaniu. Analiza wrazliwosci jest standardowym podejéciem,
ktére umozliwia kontrole wynikéw estymacji w zalezno$ci od struktury modelu.

Definicja czynnikéw i pomiar produkcji

Gospodarstwa rolne zajmujgce sie uprawami sg kojarzone przede wszyst-
kim z produkcjg zb6z, ale w rzeczywistosci zakres ich dzialalnosci jest szer-
szy. Model funkcji produkcji nie pozwala jednak na analiz¢ produkcji wielo-
asortymentowej, wiec rozwazano produkcje taczna. Definicja produktu oraz
czynnikéw wytworcezych zostata okreslona na podstawie literatury, w ktorej
wykorzystano dane FADN [Zhu, Lansink, 2010; Latruffe i in., 2004; Marzec,
Pisulewski, 2019]. Na produkcje catkowitg (Q) gospodarstw zajmujacych sie
uprawami polowymi sktada sie przede wszystkim produkcja roslinna (zmienna
SE135 wg FADN), ktéra w badanych 24 krajach w 2017 roku, tj. w ostatnim
okresie obserwacji, miata udziat 81% oraz produkty pochodzenia zwierzecego
(zmienna SE206 i pozostale (zmienna SE256) — udzial tagczny 19%. Wéréd tych
pierwszych dominowaly zboza (44%), rosliny oleiste (14%), warzywa i owoce
(13%), ziemniaki (12%), buraki cukrowe (7%), uprawy pastewne (3%), a reszte
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stanowity rosliny biatkowe, przemystowe (m.in. chmiel, tyton) i inne (7%)°.
Bardzo interesujacy byltby szczegétowy podziat krajow ze wzgledu na uzyski-
wane plody rolne, ale ten aspekt wykracza poza gléwne cele badan.

Wyrézniono cztery czynniki produkcji, tj. kapitat rzeczowy (budynki,
maszyny, urzadzenia i $rodki transportu, K, zmienne SE450 i SE455), prace
(L, SE011), materialy (M) i uzytki rolne (4, w hektarach, SE025). Naktad
pracy zostal okreslony przez calkowity godzinowy czas pracy (wlasnej lub
najemnej, SE016 i SE021) w skali roku. Naktad materiatéw zostal okreslony
poprzez koszty bezposrednie produkcji roslinnej i zwierzecej (SE281), bez
zuzycia wewnetrznego produktéw roslinnych. Produkcje oraz czynniki K
i M wyrazono w jednostkowych cenach statych z lat 2004-2006. W tym celu
wykorzystano indeksy cen: a) uzyskiwanych przez producentéw w przypadku
dominujacych produktéw roslinnych (osobno dla kazdego, tj. zb6z, roslin ole-
istych, ziemniakéw, warzyw i owocéw), b) catkowitej produkcji roslinnej oraz
¢) produkcji zwierzecej. Zrédlem danych byly statystyki The Food and Agricul-
ture Organization (FAO) [http://www.fao.org/faostat/en/#data]. W przypadku
wspomnianych obu naktadéw z braku szczegélowych danych przyjeto defla-
tor, tj. indeks PPI (producer prices in industry, total). Dla okreséw rocznych
zostal on obliczony na podstawie danych miesiecznych, publikowanych przez
Eurostat [https://ec.europa.eu/eurostat/data/database]. Powyzsze wskazniki
dotyczyly kazdego sposrdd 24 badanych krajow.

Tabela 1. Charakterystyki opisowe badanych gospodarstw w 2017r.

) Kwantyle rozktadu empirycznego
Zmienna*

5% 25% 50% 75% 95%
Produkcja (w tys. EUR) 8 31 71 204 1157
Kapitat (w tys. EUR) 11 32 61 166 849
Praca (w godz.) 1587 2311 3112 5041 27 020
Materialy (w tys. EUR) 2 7 22 62 388
Areat (w ha) 7 25 59 138 992

* Wyniki otrzymano na podstawie informacji pochodzacych z przecietnych gospodarstw w 24 krajow.
Zrédto: opracowano na podstawie danych bezposrednio pozyskanych z FADN Europa.

W tabeli 1 przedstawiono syntetyczne informacje, w formie rozktadu kwan-
tylowego, o wielko$ci produkcji i nakladach czynnikéw w badanych prze-
cietnych gospodarstwach w 2017 roku. Potowa gospodarstw uprawia obszar
o powierzchni co najmniej 59 ha, a roczna produkcja (bez dotacji) wynosi
okoto 71 tys. EUR, co wskazuje, ze roczna wydajno$¢ wynosi 1,22 tys. EUR/ha.
Ponadto wydajnos$¢ kapitatu (maszyn i urzadzen) jest na poziomie 1,18 EUR
zjednej jego jednostki (EUR), a wydajnosé pracy to ponad 22,9 EUR na godzine.

5 Prezentowane wyniki zostaly obliczone jako $rednie arytmetyczne wazone (wagi okreslone kaz-
dego z 404 gospodarstw przecietnych).
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Materialy do produkcji rolnej stanowily okoto 31% wielkos$ci uzyskanej pro-
dukcji. Wartos$ci kwantyli rozktadu, w tym rozstep miedzykwartylowy, Swiad-
czg o bardzo duzym zréznicowaniu badanych jednostek. Najwicksze réznice
w skali wykorzystanych nakladéw dotyczg materialéw, a najmniejsze pracy.
Mimo ze w badaniach wykorzystano dane zagregowane, to heterogenicznosé
obserwacji jest zauwazalna, co wskazuje na potrzebe stosowania oméwio-
nych wczesniej modeli.

Tabela 2. Charakterystyki opisowe dla regionéw w Polsce w 2017r.

Region® Produkcja | Budynki, maszyny Praca Materiaty Areat

(w tys. EUR) (w tys. EUR) (w godz.) (w tys. EUR) (w ha)
Pomorze i Mazury 375 66,2 3238 14,8 45
Wielkopolska i Slqsk 27,9 55,1 2865 10,6 27
Mazowsze i Podlasie 14,0 50,3 3033 42 15
Matopolska i Pogorze 15,2 46,6 3155 4,5 14

* Wyniki otrzymano na podstawie wazonych informacji pochodzacych z przecietnych 22 gospo-
darstw, zréznicowanych ze wzgledu na ich wielkos¢.

Zrédto: opracowano na podstawie danych bezposrednio pozyskanych z FADN Europa.

Interesujacg kwestig byto poréwnanie, jak na tle badanych krajow wyglada
sytuacja polskich gospodarstw rolnych. W tabeli 2 przedstawiono informacje
dotyczace produkcji i naktadow dla przecigtnych gospodarstw okreslonych
na poziomie czterech regionéw (zastosowano $rednig wazong dla szesciu klas
wielko$ci ekonomicznej). Stwierdzono réznice miedzy regionami w zakresie
warto$ci produkcji i struktury nakladéw. Uzyskane wyniki wskazuja, ze na tle
tych czterech regionéw uprawy polowe dominujg na Pomorzu i Mazurach
oraz w Wielkopolsce i na Slasku. Wydajnos¢ pierwszych trzech czynnikéw
produkcji byta tam bardzo zblizona i jednocze$nie odmienna od pozostatych
dwoéch regionéw. Mazowsze i Podlasie oraz Matopolska i Pogérze angazuja
relatywnie mato materiatéw przy jednoczes$nie wysokim zaangazowaniu kapi-
talu. W 2017 r. wydajno$¢ ziemi uzytkowanej rolniczo waha si¢ miedzy 0,83
(Pomorze i Mazury) a 1,09 tys. EUR/ha (Matopolska i Pogérze). Analize wyko-
rzystania zasobow produkcyjnych, ich produktywnosci oraz rachunek kosz-
téw i dochodowosci w polskich gospodarstwach specjalizujacych si¢ w upra-
wach polowych przedstawia m.in. Komorowska [2017]. Autorka ta prezentuje
wyniki dla okresu 2013-2015, ale oparte na tradycyjnych wskaznikach eko-
nomicznych i bez podzialu regionalnego.

Z wynikoéw z tabeli 1 mozna wnioskowaé, Zze rozwazane polskie gospo-
darstwa-regiony sg mate ze wzgledu na naktady czynnikéw i produkcje oraz
charakteryzujg sie nizszg wydajnoscig. Jedynie gospodarstwa z regionu Pomo-
rze i Mazury prowadzg na tyle duzg produkcje, ze mozna je zakwalifikowaé
do tych gospodarstw w UE, ktérych warto$¢ produkcji ksztaltuje si¢ miedzy
25.a50. percentylem w 2017 roku. Ponadto w polskich gospodarstwach rela-
tywnie duzg warto$¢ (w stosunku do uzyskiwanego efektu) stanowig budynki
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i maszyny. Na szczeg6lng uwage zasluguje wysokie zaangazowanie pracy
ludzkiej, ktéra w polskim rolnictwie oscyluje wokét mediany rozktadu, gdy
tymczasem uzyskiwana produkcja jest duzo mniejsza niz w regionach pozo-
stalych 23 krajéw Europy.

Ekonomiczne charakterystyki procesu produkcji gospodarstw

W dalszej czesci artykutu zaprezentowano wybrane wyniki uzyskane na pod-
stawie estymacji czterech modeli, ktére réznily si¢ migdzy soba sposobem
opisu granicznej funkcji produkeji (postaé C-D z indywidualnymi parame-
trami albo translogarytmiczna) i typem rozktadu dla nieefektywnosci (z roz-
ktadem wyktadniczym albo p6tnormalnym). W celu poréwnania adekwatno-
$ci rozwazanych modeli w kontekécie danych wykorzystano czynnik Bayesa
(Bayes factor — BF) i prawdopodobienstwo a posteriori poszczegblnych modeli
[Osiewalski, 2000]. W hierarchicznych stochastycznych modelach granicz-
nych wystepuje para zmiennych ukrytych (nieefektywnos¢ u,, i indywidualne
dla gospodarstw parametry technologii f3,), co powoduje, Zze nie mozna okre-
§li¢ rozktadu prébkowego dla y warunkowego wylacznie wzgledem parame-
trow (wycatkowujac wezesniej obie zmienne ukryte). Powoduje to, ze w celu
wyznaczenia BF nalezy wykorzysta¢ odpowiednio zmodyfikowane estymatory.
W niniejszych badaniach zastosowano dwie aproksymacje BF, m.in. zapro-
ponowang przez Lewisa i Raftery’ego [1997], ktére daly zgodne wskazania
co do wyboru najlepszego modelu statystycznego.

Tabela 3. Wyniki bayesowskiego poréwnywania modeli empirycznych

— . Czynnik Ranking

M, Specyfikacja modeli Bayesa (BF) p M, |y) modeli
C-D z indywidualnymi f3; i rozklad wykladniczy dla

M, | au i =1 =1 1
nieefektywnosci

M, C.—D z 1ndywu/iu.alnym1 B irozklad péinormalny dla 515.10-2 515.10-2 )
nieefektywnosci

M, | Translog i rozktad wykladniczy dla nieefektywnosci ~0.000 =~ 0.000 3

M, | Translog i rozklad pétnormalny dla nieefektywnosci =0.000 =~ (0.000 4

Zrédto: opracowanie wlasne na podstawie wynikéw otrzymanych z programu BayES (na pod-
stawie propozycji Lewisa i Raftery’ego [1997]).

Ponizej zaprezentowano wyniki bayesowskiego poréwnywania czterech
modeli. Liczba parametréw, czyli ich zlozono$é, we wszystkich modelach jest
taka sama, wigc mozna przyjaé, ze sg tak samo prawdopodobne a priori. Deter-
ministyczna koncepcja zindywidualizowania elastycznosci dla gospodarstw
w formie funkcji translogarytmicznej zostala bezwzglednie odrzucona przez
dane. Model funkcji Cobba i Douglasa z indywidualnymi elastyczno$ciami
(formuty 2 i 4) i nieefektywno$cig opisang rozkltadem wyktadniczym okazat
sie tym, ktéry znajduje zdecydowane poparcie w danych, gdyz jego prawdo-
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podobienistwo a posteriori, p(M, | y), wynosi prawie jeden. Zatem w dalszej
czesSci artykutu zaprezentowano gtéwnie wyniki pochodzace z modelu M,.
Rezultaty z pozostalych bedg stanowily uzupelnienie.

Na podstawie rozwazanych modeli uzyskano zgodne rezultaty dotyczace
podstawowych charakterystyk, ktére opisujg zalezno$¢ miedzy produkcja
a nakladami, tj. elastycznosci i wartos¢ wspotczynnika efektu skali (Returns
to Scale, RTS), przedstawiono w kolejnych tabelach. W tabeli 4 zaprezentowano
dla badanych krajéw wartosci usrednione tych charakterystyk w modelu M, .

W pierwszej kolejnosci zaobserwowano, ze cze$¢ otrzymanych rezultatow
nie spelnia warunkéw regularnosci ekonomicznej. W szczegdélnosci dla sied-
miu sposéréd 24 krajéw (Wegry, Finlandia, Litwa, Holandia, Stowacja, Lotwa,
Estonia) zaobserwowano, ze $rednia elastyczno$é produkcji wzgledem areatu
jest ujemna. Podobnie w przypadku Danii stwierdzono ujemng elastyczno$é
wzgledem pracy. Wynik ten moze wskazywaé, ze w tych krajach naklady czyn-
nikéw sg nieoptymalne, gdyz sg one angazowane w zbyt duzej iloSci w sto-
sunku do pozostalych [Marzec i in., 2019]. W tym kontekscie ujemna war-
tos¢ elastycznosci wzgledem arealu dla Holandii wyjasnia fakt, ze cho¢ jest
ona obszarowo malym krajem, to badane zagregowane gospodarstwa, zaj-
mujgce sie przede wszystkim produkcjg ziemniakéw lub warzyw (przodujacy
producent w UE), sg Srednio-duze lub wieksze, czyli nalezg wylacznie do 4,
51 6 klasy wielko$ci. Zatem dalszy wzrost ich arealu upraw nie jest uzasad-
niony ekonomicznie.

Dalsza analiza wynikéw wskazuje, ze badane kraje r6znig sie wydajno$cia
krancowg czynnikéw produkcji. Przyktadowo, 1% wzrostu kapitatu w Esto-
nii i na Wegrzech spowoduje wzrost produkcji odpowiednio 0 0,31% i 0,29%,
gdy tymczasem w Polsce prawie nie wywoluje zmian w wielko$ci produkcji.
W Finlandii i na Wegrzech wzrost zatrudnienia o 1% skutkuje wzrostem pro-
dukcji az 0 0,57% i 0,45%, co jest najwyzsza wartosciag w badanych krajach,
a w Polsce ten efekt wynosi zaledwie 0,07%. Rola materiatéw jako czynnika
wytwoérczego jest najwieksza w takich krajach jak Lotwa, Holandia i Litwa,
gdyz elastyczno$é wzgledem tego czynnika jest rzedu 0,8-0,78. W Polsce
jest mniejsza, ale do$¢ wysoka, bo wynosi 0,67. Stowenia, Malta i Finlandia
maja najnizsze wartosci Sredniej elastyczno$ci wzgledem materiatéw, réwne
odpowiednio 0,31, 0,291 0,26. Srednia elastycznosé¢ produkcji wzgledem are-
alu jest najwieksza w nastepujacych krajach: Stowenia (0,46), Polska (0,32)
i Malta (0,32).

W wiekszosci krajéw za wyjatkiem wcze$niej wspomnianych, tj.: Lotwy,
Stowacji, Estonii, Danii oraz dodatkowo Bulgarii, obserwuje si¢ rosnace
korzysci skali. Produkcja, ktéra jest wyraznie zbyt mata w stosunku do opty-
malnej (gdy RTS = 1), wystepuje w Stowenii (RTS =1,21) i na Wegrzech
(RTS =1,19). W Polsce $rednia warto§¢ wspétczynnika efektu wynosi 1,06,
a zblizone wartosci charakteryzujg Rumunie i Litwe. Wieksze zréznicowanie
ocen RTS gospodarstw wystepuje w wynikach w podziale regionalnym lub
wedlug wielko$ci ekonomiczne;j.
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Tabela 4. Srednie elastycznosci produkgji i efektu skali w badanych krajach (model M,)*

Kraj Elastycznosci
Kapitat Praca Materiaty Areal Efekt skali
Austria 0,19 0,37 0,54 0,06 1,16
Belgia 0,23 0,08 0,70 0,04 1,04
Bulgaria 0,17 0,09 0,59 0,10 0,96
Czechy 0,07 0,32 0,61 0,12 1,12
Dania 0,06 -0,19 0,51 0,09 0,48
Estonia 0,31 0,25 0,56 -0,29 0,82
Finlandia 0,27 0,57 0,26 -0,07 1,03
Francja 0,13 0,23 0,60 0,17 1,13
Grecja 0,05 0,27 0,63 0,09 1,04
Hiszpania 0,13 0,17 0,53 0,18 1,01
Holandia 0,24 0,18 0,79 -0,11 1,10
Litwa 0,14 0,24 0,78 -0,09 1,06
Lotwa 0,15 0,11 0,80 -0,18 0,87
Malta 0,06 0,42 0,29 0,32 1,09
Niemcy 0,23 0,23 0,38 0,23 1,07
Polska 0,00 0,07 0,67 0,32 1,06
Portugalia 0,09 0,13 0,75 0,04 1,00
Rumunia 0,16 0,11 0,65 0,15 1,06
Stowacja 0,24 0,13 0,59 -0,12 0,85
Stowenia 0,17 0,26 0,31 0,46 1,21
Szwecja 0,21 0,28 0,45 0,17 1,12
Wegry 0,29 0,45 0,46 -0,01 1,19
Wielka Brytania 0,15 0,37 0,48 0,14 1,15
Wiochy 0,11 0,27 0,57 0,07 1,02

* Wyniki te sg warto$ciami $rednimi z okresu 2004-2017, obliczonymi dla przecig¢tnych gospo-
darstw zréznicowanych ze wzgledu na ich wielko$é i region.
Zrédlo: opracowanie wlasne.

Srednie wartosci elastycznosci produkcji wzgledem naktadéw czynnikéw
produkcji dla 24 krajéw UE zostaly zaprezentowane w tabeli 5. Wyniki te dla
modeli opartych na funkcji Cobba i Douglasa (M, i M,) sa takie same. Podob-
nie wyniki uzyskane na podstawie funkcji translogarytmicznej z obu modeli
(M, i M,) sa prawie identyczne. Natomiast zasadnicze réznice wystgpuja mig-
dzy obiema grupami modeli. Przede wszystkim przejawiajg sie one w war-
tosSciach elastycznosci wzgledem materialéw i arealu. W modelach M; i M,
$rednia elastyczno$é wzgledem areatu jest ujemna i jednocze$nie elastycznosé
wzgledem materialéw jest relatywnie wysoka. Zatem analityczna postaé funk-
cji produkcji wplywa na wnioski dotyczace ekonomicznych charakterystyk
procesu produkcji, nawet na poziomie $rednich wynikéw dla 24 krajéw UE.
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W uzupelnieniu mozna dodaé jeszcze jeden argument przeciwko stoso-
waniu tradycyjnej funkcji C-D z parametrami S, ktére sg wspélne dla wszyst-
kich obserwacji (jak we wzorze 2). W tym szczegdlnym przypadku modelu M,
elastyczno$ci wzgledem nakladéw znaczgco réznia sie od tych prezentowa-
nych w tabeli 5. Wéwczas elastyczno$ci produkcji wzgledem kapitatu, pracy,
materiatéw i areatu wynoszg odpowiednio: 0,06, 0,14, 0,86 i —-0,09. Pokazuje
to jeszcze jedng przewage zastosowania modelu z indywidualnymi parametrami
(M)). Otrzymane na jego podstawie oceny elastyczno$ci (na poziomie warto$ci
usrednionych dla obserwacji) spelniajg warunki regularno$ci ekonomiczne;j.

Dalsza szczeg6towa analiza na poziomie krajéw pokazata, ze w rozwaza-
nych modelach warto$ci $rednie charakterystyk procesu produkcji (elastycz-
nosci i efekt skali) nie zmienialy sie istotnie w badanych 14 latach i sg iden-
tyczne z tymi prezentowanymi w tabeli 5.

Tabela 5. Charakterystyki procesu produkcji - wartoéci $rednie dla 24 krajéow UE (modele M, i M,)

M, iM, M, i M,

Elastyczno$¢ wzgledem Ocena ($redni btad szacunku) Ocena ($redni btad szacunku)
Budynki i maszyny 0,14 (+0,01) 0,10 (+0,01)
Praca 0,21 (+0,02) 0,15 (+0,01)
Materialy 0,57 (+0,02) 0,84 (+0,01)
Areal 0,12 (+0,02) -0,07 (x0,01)
Efekt skali 1,04 (x0,02) 1,01 (+0,01)

Zrédlo: opracowanie wiasne.

W tabeli 6 zaprezentowano szczegétowe rezultaty dotyczace czterech
regionéw w Polsce. W przypadku Pomorza i Mazur elastyczno$é wzgledem
kapitatu fizycznego (reprezentowanego przez budynki i maszyny) jest ujemna,
a wiec nie jest bezposrednio interpretowalna z punktu widzenia teorii eko-
nomii, ale moze by¢ to efektem nadmiernego zaangazowania (nieadekwat-
nego wykorzystania) tego czynnika. Taki sam wynik otrzymali Marzec i in.
[2019], gdy analizowano efektywno$¢ upraw polowych na podstawie danych
indywidualnych pochodzacych z gospodarstw objetych badaniem FADN.
W pozostalych regionach wspétczynnik korzysci skali jest wyzszy niz $red-
nia w badanych 24 krajach i wskazuje, ze poprzez wzrost produkcji mozna
obnizy¢ koszty jednostkowe jej wytworzenia. Warto$ci elastyczno$ci sg bar-
dzo zréznicowane miedzy regionami, bo zapewne zalezg silnie od poziomu
i struktury naktadéw (tabela 2). Wyniki te sg zblizone dla Mazowsza i Pod-
lasia oraz Malopolski i Pogérza, bo oba regiony uzyskujg bardzo podobna
wielko$¢ produkcji otrzymang ze zblizonych naktadéw. Ponadto dla wszyst-
kich regionéw mozna zauwazy¢ wymienno$¢ miedzy wydajnoscig mate-
rialéw a wydajnoscig areatu upraw. Przyktadowo, na Pomorzu i Mazurach
warto bylo zwigkszy¢ zaangazowanie materialow, gdy tymczasem korzysci
ze zwiekszenia powierzchni upraw sg niewielkie, co moze wynikaé z faktu,
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ze w tym regionie areal przecietnego gospodarstwa jest relatywnie najwiek-
szy (45 ha w 2017 r.). Rola budynkéw, maszyn i pracy ludzkiej jest mniejsza
od nakladéw materiatéw i areatu upraw.

Powyzsza analiza wskazuje bez watpienia, ze w celu opisania zalezno$ci
miedzy nakladami a produkcjg konieczne jest zastosowanie takiej postaci
funkcji produkcji, ktéra dopuszcza zréznicowanie charakterystyk procesu pro-
dukcji badanych gospodarstw. Tradycyjna funkcja Cobba i Douglasa ze wspdl-
nymi (dla wszystkich obserwacji) elastyczno$ciami nie spetnia tego postulatu.

Tabela 6. Charakterystyki procesu produkcji — wartosci $rednie dla region6w w Polsce (model M,)*

Region Elastycznos¢ wagledem 1]11]1;15/;}1}1:}] Praca Materiaty Areal Efekt skali
Pomorze i Mazury -0,11 0,04 0,95 0,10 0,99
Wielkopolska i élqsk 0,03 0,06 0,47 0,53 1,09
Mazowsze i Podlasie 0,06 0,07 0,64 0,34 1,11
Matopolska i Pogorze 0,02 0,13 0,60 0,33 1,08

* Wyniki te sa warto$ciami $rednimi z okresu 2004-2017, obliczonymi dla przecietnych gospo-
darstw zréznicowanych ze wzgledu na ich wielkos$¢.

Zrodto: opracowanie wlasne.

W rozwazanych modelach wystepowal trend liniowy jako dodatkowy kom-
ponent (zmienna kontrolna). Ocena parametru przy trendzie, wsp6lnym dla
wszystkich gospodarstw bez wzgledu na ich zréznicowanie, zgodnie wynio-
sta od -0,012 (M; i M,) do -0,008 z blegdem *0,001 (M, i M,), co Swiadczy
o niewielkim, ale istotnym statystycznie regresie techniczno-organizacyjnym,
ktéry wynosi okoto 1% w skali roku. Wynik ten jest zgodny z rezultatami uzy-
skanymi we wcze$niejszych badaniach autoréw, przeprowadzonych na pod-
stawie zbioru danych o pojedynczych gospodarstwach.

Pomiar efektywnosci technicznej

Syntetyczne informacje dotyczace miernika efektywnosci technicznej
(TE) dla badanych gospodarstw z 24 krajéw i 99 regionéw zaprezentowano
w tabeli 7. Szczegblng uwage zwracajg dwie kwestie. Po pierwsze, na ten
pomiar wpltywa typ rozktadu dla nieefektywnosci. Po drugie, uzyskano wysoki
poziom i male rozproszenie ocen efektywnosci zagregowanych gospodarstw.
Wazng kwestig jest znalezienie uzasadnienia dla tego faktu. Poréwnujac rezul-
taty pochodzace z réznych modeli, mozna sformutowaé wniosek, ze fakt ten
nie wynika z odmiennych postaci funkcji produkcji (funkcja potegowa a trans-
logarytmiczna) czy tez z uwzglednienia albo pominiecia heterogenicznosci
w stochastycznym modelu granicznym (1). Czynnikiem decydujacym jest wyko-
rzystanie w badaniach obserwacji dotyczacych wielko$ci naktadéw i produkcji
na poziomie przecietnym, obliczonych na podstawie pewnej grupy indywidu-
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alnych gospodarstw. Nalezy jednak podkreslié, Ze nie jest regula, iz agregacja
prowadzi do upodabniania si¢ pomiedzy obiektami wynikéw dla TE. Wcze-
$niejsze badania innych autoréw stosujacych metode DEA i dane zagregowane
dla regionéw lub krajéw UE dawaly bardzo zréznicowane oceny TE, np. Bta-
zejczyk-Majka i in. [2011], Martinho [2017]. W niniejszym artykule pokazano,
ze bez watpienia wybor rozktadu dla nieefektywnosci ma decydujacy wptyw
na poziom ocen efektywnosci, co pokazujg wnioski prezentowane ponizej.
Stad wnioskuje sie, ze agregacja danych wplywa raczej na zmniejszenie roz-
proszenia ocen efektywno$ci gospodarstw, ale nie na wysoki jej poziom. Bez
watpienia kwestia ta wymaga dalszej poglebionej analizy.

W modelach z rozktadem wyktadniczym oceny efektywnosci sg wyzsze
niz w przypadku rozktadu pétnormalnego, choé¢ warto$ci median obu roz-
ktadéw a priori sg takie same, tj. 0,8. Na podstawie wynikéw estymacji wnio-
skuje sig, ze w najlepszym modelu M, 50% gospodarstw ma efektywno$¢ co
najmniej 0,95, a w przypadku zaledwie 5% iloraz produkcji obserwowanej
do maksymalnej mozliwej do uzyskania z zaobserwowanych naktadoéw jest
nie wyzszy niz 0,92. W modelu M, warto$¢ mediany jest nizsza i wynosi 0,91,
kwantyl rzedu 5% wynosi 0,88. Wyniki z tych modeli sa wyraznie rézne.
W celu dalszego poréwnania wynikéw dodatkowo obliczono wspélczynnik
korelacji rang Spearmana dla rankingéw efektywnosci gospodarstw, utwo-
rzonych na podstawie modeli M, i M,. Ocena tego wspélczynnika jest rowna
0,999. Zatem wystepuje bardzo istotna korelacja dodatnia rankingéw jedno-
stek gospodarczych mimo réznic w poziomie nieefektywnosci. Potwierdza
to czesty wynik z wielu badan, ze mimo réznic w pomiarze stopnia nieefek-
tywnos$ci modele, ktére réznig sie zatozeniami, w zblizony sposéb pozycjo-
nujg obiekty w rankingu.

Tabela 7. Kwantyle rozkladu empirycznego oceny miernika efektywnosci technicznej*

Kwantyle rozktadu empirycznego
M Model Y Py £

5% 25% 50% 5% 95%

C-D z indywidualnymi f3; i rozklad wykladniczy dla

. . 0,92 0,94 0,95 0,96 0,97
nieefektywnosci

C-D z indywidualnymi f3, i rozklad péinormalny dla

M, . . 0,84 0,88 0,91 0,93 0,94
nieefektywnosci

M, | Translog i rozktad wykladniczy dla nieefektywnosci 0,95 0,96 0,96 0,96 0,97

M, | Translog i rozklad pétnormalny dla nieefektywnosci 0,83 0,87 0,89 0,90 0,92

* Wyniki uzyskano na podstawie ocen TE dla 4446 obserwacji (404 gospodarstw i lat 2004-2017).
Zrédlo: opracowanie wlasne.

W odniesieniu do pozycji polskich regionéw w rankingu najefektywniej-
szym regionem jest Mazowsze i Podlasie, ktore znalazlo sie¢ w 43. centylu roz-
ktadu empirycznego dla TE, nastepnie Matopolska i Pogérze, ktére sg w 39.
centylu, Wielkopolska i Slask plasuja sie w 38. centylu, a Pomorze i Mazury
w 27. Wybér modelu nie wpltywa na miejsce tych regionéw w rankingu. Szcze-
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gbétowa analiza pokazuje, ze jednostkami o najwyzszej efektywnosci sa te duze
z Mazowsza i Podlasia, nalezace do piatej klasy wielkosci ekonomicznej (100 tys.
EUR <ES < 500 tys. EUR), a nastepnie gospodarstwa bardzo duze z Wielko-
polski i Slaska (ES > 500 tys. EUR). Na tle wszystkich wynikéw z 24 krajow
dla zagregowanych gospodarstw (okreslonych przez region i wielko$¢) obie
te jednostki zajmuja pozycje dopiero w 49. centylu rozktadu dla TE. Natomiast
na dole rankingu sg gospodarstwa z Pomorza i Mazur, te $rednio-duze (50 tys.
EUR <ES < 100 tys. EUR) i §rednio-mate (25 tys. EUR<ES < 50 tys. EUR).
Pozycja tego ostatniego gospodarstwa, ktére wyraznie odstaje od pozostalych,
to 10. centyl. Podsumowujac, przecietne gospodarstwa w Polce sg relatywnie
mniej efektywne od konkurencyjnych, pochodzacych z innych krajéw UE.

Kolejne wyniki pokazaty takze, ze w badanym okresie $rednie dla obser-
wacji warto$ci miernika efektywnos$ci nie wykazywaly wyraznych zmian
w poszczegblnych okresach, mimo ze konstrukcja modelu dopuszcza swo-
bodng zmienno$¢ nieefektywnos$ci w czasie. W badanych 14 latach wartosci
$rednie miernika TE dla kazdego okresu przyjmowaly wartosci z przedziatu
0,94-0,96, wiec mozna wnioskowaé, ze na poziomie makro (upraw polowych
24 krajéw UE) efektywno$¢ byla stata. Podobnie nie zauwazono istotnego
zréznicowania wartoSci efektywnodci ze wzgledu na wielko$¢ ekonomiczng
gospodarstw rolnych.

Podsumowanie

W niniejszej pracy przedmiotem analizy byly zagregowane gospodarstwa
rolne specjalizujgce sie w uprawach polowych w regionach 24 krajéw Unii
Europejskiej. Analize przeprowadzono z wykorzystaniem zagregowanych
danych dotyczacych wielkos$ci produkcji i naktadéw czynnikéw produkcji.
Majac na uwadze zréznicowanie gospodarstw, wykorzystano modele z indywi-
dualnymi parametrami [Tsionas, 2002] i przetestowano ich zasadno$¢ w $wie-
tle heterogenicznej proby. W szczegdlnosci rozwazono dwie postaci funkcji
produkcji opisujace technologie wytwarzania, tj. funkcje Cobba i Douglasa
z indywidualnymi parametrami i funkcje translogarytmiczng. Modele te r6z-
nily sie tez ze wzgledu na przyjety rozklad dla nieefektywnosci, tj. wyktadniczy
lub péinormalny. W ostateczno$ci zatem przetestowano cztery konkurencyjne
modele, spoéréd ktérych najlepszym okazal sie model z funkcja produkcji
typu Cobba i Douglasa z indywidualnymi parametrami i wyktadniczym roz-
ktadem dla nieefektywnosci.

Otrzymane wyniki wskazuja, ze najwyzszg elastycznoscig produkcji charak-
teryzuje sie elastyczno$é wzgledem naktadéw materiatéw, natomiast najnizsza
wzgledem areatu. Polskie gospodarstwa charakteryzujag sie w zdecydowanej
wiekszo$ci rosngcymi korzyS$ciami skali. Jednocze$nie warto zauwazyé, ze
W niniejszej pracy nie narzucono restrykcji diagonalnos$ci na macierz kowa-
riancji, oznaczajacej brak skorelowania pomiedzy parametrami. Restrykcja
taka wystepuje w wigkszosci prac wykorzystujgcych ten model i podejscie
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niebayesowskie. Warto zauwazy¢, ze zar6wno na poziomie gospodarstw prze-
cietnych, jak i po ich agregacji w formie regionéw lub krajow, wykorzystanie
zagregowanych danych nie spowodowalo ujednolicenia charakterystyk tech-
nologii. Przykladowo elastycznosci wzgledem naktadéw sg bardzo zréznico-
wane pomig¢dzy panstwami, jak i regionami (tabele 4 i 6).

Oryginalnym wynikiem jest uzyskanie pomiaru efektywnosci, ktéry wska-
zuje na bardzo zblizony i wysoki poziom efektywnos$ci gospodarstw we
wszystkich badanych regionach i bez wzgledu na klase wielkosci ekonomicz-
nej. Ponadto nalezy zauwazy¢, ze typ rozkladu dla nieefektywnosci wptywat
na poziom warto$ci miernika efektywnosci, tj. przy uzyciu modelu z rozkta-
dem wyktadniczym uzyskano wyzsze wartosci efektywno$ci niz przy zatoze-
niu rozktadu pétnormalnego. Rankingi gospodarstw wedtug efektywnosci
zbudowane na podstawie obu modeli okazaly sie jednak prawie identyczne.
Dodatkowo $rednia warto$¢ miernika efektywnos$ci nie zmieniata si¢ w bada-
nym okresie. Na tle krajéow Unii Europejskiej polskie gospodarstwa zajmujace
sie uprawami polowymi sg relatywnie nieefektywne. W rankingu znajduja sie
one na odleglych pozycjach, a dwa najlepsze gospodarstwa zajmujg dopiero
miejsca w polowie rankingu (tj. w 49. centylu rozktadu ocen efektywnosci).

Waznym wnioskiem o charakterze metodycznym jest pokazanie, ze konieczne
jest uwzglednienie heterogenicznosci w budowie i estymacji parametrow
modelu na podstawie danych zagregowanych, gdy te ostatnie powstaty poprzez
wazenie oryginalnych zmiennych ekonomicznych charakteryzujacych obser-
wowane podmioty gospodarcze.
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