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Abstract: This article aims to investigate the long-run structural cointegrated VAR model that relates
to the core macroeconomic variables of the Czech economy to current and lagged values of a number
of key foreign variables (6 domestic and 3 international) and 1 exogenous variable. This article aims to
find cointegration equations for modeling the long-term equilibrium of economic relations in the Czech
Republic in the analyzed period. Five long-run relationships are identified. The model includes
purchasing power parity in relative version, money demand, a gap between domestic and foreign
product, interest rate parity, Fisher inflation parity. A cointegration analysis showed that long-run
structural equilibrium relationships correspond with empirical cointegration relationships, so the model
used is suitable for a small open economy. Achieved empirical results are influenced by the fact that the
Czech economy has undergone a currency crisis. The calculations used eViews software version 9. The
structural model is estimated for the Czech economy. The data used have the character of a quarterly
time series in the period from Q1/2005 to Q4/2016. The data source was the Eurostat database, FRED,
Czech National Bank and the Czech Statistical Office.
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Uvod

Modely kointegrované vektorové regrese (CVAR) vénuji pozornost dynamice ekonomickych
veli¢in proto, ze ekonomicke teorie nabizeji zavery tykajici se kointegrace ¢asovych fad. Hlavni
myslenka je, ze ekonomické veli¢iny se kratkodobé odchyluji od svych rovnovaznych hodnot,
zatimco v del§im Casovém horizontu jsou k t€émto rovnovaham ptitahovany. Dlouhodobé
pusobi sily posunujici rovnovazné stavy, to vede ke stochastickym vyvojovym trendiim, ale
také ptlisobi sily, které ptitahuji veli€iny k rovnovaham, a to vede ke kointegratnim vztahlim
mezi nimi. Jak uvadi Hoover (2008) pro makroekonomické Casové fady je charakteristicka
nestacionarita a kointegrovatelnost.

Modely CVAR zacaly vznikat na ptelomu 80. a 90. let minulého stoleni a byly orientovany na
ekonomiku USA, jak uvadi ve studiich Blanchard (1993) a King (1991). Ve studii Garrat a kol.
(2003) autofi vytvofili model ekonomiky Spojeného kralovstvi. Tento model obsahoval pét
rovnovaznych vztahd. Tyto vztahy byly odvozeny z ekonomické teorie, a proto maji
strukturdlni charakter. Kointegra¢ni analyza ukézala, Ze dlouhodobym rovnovaznym
strukturalnim vztahiim odpovidaji empiricky zjisténé kointegracni vztahy, takze pouZzity model
je pro malou otevienou ekonomiku vhodny. Podobnéd metodika byla pouzita v ptipadé némecké
ekonomiky, jak uvadi Schneider a kol. (2008). Autofi testuji totozny model na némeckych
¢tvrtletnich datech za obdobi 1991-2005. Rovnéz v této praci byl pouzit VAR(2) model a byla
zjisténa pritomnost péti kointegracnich vztahl. Prace Assenmacher-Weschkeho (2008) je
orientovana na §vycarskou ekonomiku v obdobi 1Q/1976 — 4Q/2006. | v této praci kointegrac¢ni
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testy indikuji pFitomnost péti kointegracnich vztahti. Prace Hanclové a kol. (2010) je
orientovana na ¢eskou ekonomiku v obdobi 1Q/1995 — 4Q/2009 a opét potvrzuje piitomnost
péti kointegracnich vztahti.

1 Data

Na zéaklad¢ ekonomické teorie, kterou uvadi ve své praci Obstfeld (1996) a ekonomického
odvozeni vztaht (1)—(4) pro malou otevienou ekonomiku pouzijeme pro odhadovani VAR(p)
modelu 9 endogennich proménnych, z toho 6 domacich a 3 zahrani¢ni, a exogennni proménnou
cenu ropy, kterd predstavuje dlouhodobou vynucujici proménnou. Zdrojem dat byla databaze
Eurostat, FRED, CNB a CSU.

Oznaceni a vyznam proménnych:

PP: = In(Py), kde Pt je index domaci ceny priumyslovych vyrobca (2005 = 100),

PE: = In(P1:), kde P1; je index zahrani¢ni ceny prumyslovych vyrobcti Eurozony (2005=100),
POI; = In (P3y), kde P3; je index cena ropy (2005 = 100),

Yt=1In(YCt/ Pt), kde YCt je domaci nominalni HDP (v mil.K¢),

YE: = In (Y1¢/ P1i) , kde Y1 je zahrani¢ni nominalni HDP v Eurozoné (v mil. EUR),

Et¢ = In (E1y), kde E1; je index nominalniho devizového kurzu CZK/EUR (2005 = 100),
Rt = 0,25In(1+ (R1/100)), kde R1: je ro¢ni domaci tirokova sazba (PRIBOR 1Y),

RE: = 0,25In(1+(R2¢/100)), kde R2; je ro¢ni zahrani¢ni Grokova sazba (EURIBOR 1Y),
M2¢ = In(M_2;), kde M_2; je penézni ménovy agregat M2 v mil. K¢,

|NFt = PSt — PSt-l.

Pét rovnic reprezentujicich dlouhodobé rovnovazné trajektorie makroekonomického vyvoje:

PPP: PP, — PE, —E, = by + ¢, )
MD: M2 =Y, = by + B21Re + BaoYs + €3¢ (2)

GR: Y, — YE, = by + &5, 3)
IRP: R, — RE, = b, + ¢4 )
FIP: R, — INF, = bg + e5, (5)

V modelu se vyskytuji: parita kupni sily v relativni verzi (PPP), poptavka po penézich (MD),
mezera domaciho a zahrani¢niho produktu (GR), parita domacich a zahrani¢nich trokovych
mér (IRP), Fisherova infla¢ni parita (FIP).

Domaci a zahrani¢ni produkt
V obdobi 2005-2008 neprokazuji obé Casové fady stejny trend, jak je vidét na Obrazku 1 a
Obrazku 2.

Obrazek 1: Vyvoj logaritmu domaciho produktu YCq
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Zdroj: Webovy portal: Cesky statisticky ufad [online] [vid. 20.dubna 2017].
Dostupné z < http://www.czso.cz>
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Obrazek 2: Vyvoj logaritmu zahrani¢niho produktu Y1
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Zdroj: Webovy portal: Eurostat database. [online] [vid. 20.dubna 2017].
Dostupné z < http://epp.eurostat.ec.europa.eu/portal/page/portal/statistics/search_database>

Jedna se o obdobi, kdy v roce 2007 doslo k hypotec¢ni krizi, kterd se rozsitila na finané¢ni krizi.
Vlady i centrdlni banky od zéati 2008 realizovaly opatieni na podporu finanéniho sektoru.
Logaritmovana ¢asova fada zahrani¢niho produktu vykazuje pokles v 3Q/2008 na hodnotu 9,86
av4Q/2008 nartst na hodnotu 9,95. Zacatkem roku 2009 financni krize prechazi do krize realné
ekonomiky. V obdobi 2009-2012 ob¢ proménné prokazuji klesajici trend. V obdobi 2013—-2016
prokazuji obé proménné rostouci trend, dochazi k ekonomickému rastu.

Domaci a zahrani¢ni ceny

Casové fady na Obrazku 3 ukazuji vyvoj logaritma indexu domaci ceny PPt a indexu zahraniéni
ceny PE; primyslovych vyrobcli v obdobi 2005-2016. Obé casové fady vykazuji podobny
charakter: v obdobi 1Q/2005 — 3Q/2008 vykazuji rostouci trend, pokles nastal v 3Q/2008 —
1Q/2009 v ¢asové fadé indexu zahrani¢ni ceny pramyslovych vyrobctl, v ¢asové fadé indexu
domaci ceny prumyslovych vyrobct tento pokles pokra¢oval az do 3Q/2009. V obdobi 2010
2016 vykazuji ob¢é tfady podobny trend, a jak je uvedeno dale, jsou obé casové tady
nestacionarni.

Obrazek 3: Vyvoj logaritmi indexu domaci ceny PPt a zahranicni ceny PE; primyslovych
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Zdroj: Webovy portal: OECD: Main Economic Indicators . StatExtrats. [online] [vid. 20.dubna 2017].
Dostupné z < http://stats.oecd.org/mei/>

2 Makroekonomicky model pro ¢eskou ekonomiku
Druh4 kapitola se zabyva odhadovanim a testovanim zdkladniho makroekonomického modelu
pro ¢eskou ekonomiku za obdobi 1Q/2005 — 4Q/2016. Obecnéjsi teoretické informace o
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pouzitych modelech a metodice 1ze najit naptiklad v publikacich Arlt (2007) nebo Hanclova
(2012). Kapitola je rozd€lena na 5 ¢asti. Nejprve se testuje stacionarita proménnych veli¢in
VAR modelu. Druhym krokem je stanoveni fadu VAR modelu a jeho diagnostika. Soucasti této
podkapitoly je také testovani slabé exogenity ceny ropy. Ve tietim kroku se testuji kointegracni
vztahy pro VAR(p) model pomoci Johansenovy metody a stanovi se pocet kointegracnich
vztahtl. Ctvrtym krokem procedury je odhadnout VECM(p — 1) model za ptedpokladu existence
I kointegra¢nich vztaht, coz je uvedeno je tieti kapitole. V zavéru tieti kapitoly jsou uvedeny
také rovnice pro dlouhodobé rovnovazné vztahy.

Ptipravnou fazi odhadovani VAR modelu je testovani stacionarity proménnych zahrnutych do
modelu, piipadné jejich prvnich diferenci. Vysledky testi pro vSechny proménné zachycuje
Tabulka 1. Pro testovani stacionarity byl pouzit Dickeytv-Fullertv test (ADF). Druhy sloupec
davé informaci o typu modelu testovani jednotkového kotfene (n = bez trendu a troviiové
konstanty /c = konstanta /c+t = uroviova konstanta a trend), tfeti sloupecek obsahuje
vypoctenou T-statistiku, nasledujici sloupecek obsahuje odpovidajici hladinu statistické
vyznamnosti. V poslednim sloupci je vysledek testovani: N=nestacionarni, (Ho nezamitame),
S=stacionarni (Ho zamitame).

Tabulka 1: Testovani jednotkového kofene proménnych v tirovnich a v prvnich diferencich

proménna | n/c/c+t| T-stat | significance | vysledek | proménna | n/c/c+t | T-stat | significance | vysledek
PPy c+t -0,698 0,967 N D(PPy) n -5,466 0,000 S
PE: ctt -1,538 0,802 N D(PEy) n -5,812 0,000 S
POI; c+t -2,381 0,384 N D(POl) n -6,592 0,000 S
Yt ctt -3,076 0,125 N D(Yy) c -4,754 0,000 S
YE: ctt -0,899 0,947 N D(YEy) n -6,334 0,000 S
Et c+t -3,056 0,127 N D(Ey) n -3,456 0,054 N
Rt ctt -1,043 0,263 N D(Ry) n -4,191 0,001 S
RE; c+t -2,165 0,497 N D(REy) n -5,507 0,000 S
M2, ctt -2,623 0,272 N D(M2y) c -9,739 0,000 S
INF; n -0,879 0,328 N D(INFy) n -3,264 0,062 N

Zdroj: vlastni vypoéty, program eViews

Proménné (PP PE:; POl Yt YE Ry RE; M2:) pro VAR model vykazuji vlastnosti
nestacionarity prniho fadu, tj. I(1) a proto mohou mezi témito proménnymi existovat
dlouhodobé¢ kointegracni vztahy.

Dalsim krokem je odhad VAR(p) modelu. Odhad modelu zahrnuje stanoveni fadu p pro
zpozdéni proménnych (PPy; PEt; POIy; Yy, YEt; R, REy; M2) ve vektorovém autoregresnim
modelu. Tato Grovén zpozdéni byva zpravidla stejna pro vSechny rovnice VAR modelu.
Vzhledem k souboru kvartalnich dat byla uvazovana délka zpozdéni maximalné 4. Tabulka 2
shrnuje vysledky na zdklad€ minimalizace vybranych kritérii: FPE: kritérium predikce chyby,
AIC: Akaikovo informa¢ni kritérium, SC: Schwarz-Bayesovo informacni kritérium, HQ:
Hannan-Quinnovo informacni kritérium a LR: testovaci statistika pomérem vérohodnosti.
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Tabulka 2: Testovani délky zpozdéni VAR modelu dle vybranych kritérii

Zpozdéni LR FPE AIC SC HQ
0 NA 2,46e-30 |-45,47474 -45,15034 -45,35443
1 602,9188 1,56e-36 | -59,79190 -56,87231 -58,70917
2 124,7745* 3,77e-37 | -61,50408 -55,98931 -59,45894
3 83,08560 2,14e-37 | -62,96792 -54,85796 -59,96036
4 82,95063 2,12e-38* | -67,59979* | -56,89466* -63,62981*

* oznacuje fad zpozdéni vybrany danym kritériem
Zdroj: vlastni vypoéty, program eViews

Vétsina téchto testlh doporucuje fad zpozdeéni 4 s vyjimkou LR kritéria, které doporucuje model
VAR(2). Déle byl proveden Walduv test pro testovani do zpozdéni p =1, 2, 3, 4 pro jednotlivé
rovnice. Vysledky potvrdily vybér modelu VAR(4). Pro dalsi ivahy byl zvolen model VAR(3).
K tomuto zavéru vedou tyto skutecnosti: srovnatelnost S podobnymi empirickymi studiemi pro
anglickou, Svycarskou i némeckou ekonomiku, a dale skute¢nost, ze maly pocet pozorovani pii
p = 4 by vedl k nizsi vypovidajici schopnosti odhadnutého modelu.

Clanek se dale zabyva zkoumanim slabé exogenity proménné cena ropy POl; . Vysledky
testovani kauzality podle Grangera zachycuje Tabulka 3. Proménna cena ropy je ve VAR
modelu zavisla na domacim GDP a také na vSech endogennich proménnych v modelu VAR(3)
na 5% hladiné¢ vyznamnosti, a proto ji nelze povaZovat za slabé exogenni proménnou.
Proménna cena ropy bude vyloucena z modelu jako vynucujici proménna.

Tabulka 3: Testovani slabé exogenity ceny ropy

Chi-sq df p-hodnota
M2 4,643332 3 0,2178
PE; 0,566772 3 0,9040
PPy 5,353063 3 0,1477
RE; 1,635223 3 0,6514
Ri 1,479856 3 0,6869
YE; 3,200838 3 0,3617
Yi 22,01445 3 0,0001
ALL 110,1927 3 0,0000

Zdroj: vlastni vypoéty, program eViews

Vysledkem modelu ¢eské ekonomiky je VAR(3) model pro endogenni proménné (PPy; PE;; Y
YEt; Ry; REy; M2¢). Tento model bez restrikci byl odhadnut pomoci ML metody maximdlni
veérohodnosti, podobné jako uvadi Hanclova (2009).

Pro posouzeni kvality modelu VAR(3) byly provedeny diagnostické testy. Tyto testy zahrnuji
splnéni podminek stacionarity, nekorelovanosti v odhadnuté rezidudlni slozce a testovani
normality rezidualni slozky. Podminka stacionarity modelu VAR(3) byla ovéfena pomoci
grafického zndzornéni prevracenych hodnot kofenii odhadnutého autoregresniho polynomu.
Tyto hodnoty lezi uvnitf jednotkového kruhu, tedy model VAR(3) je staciondrni.
Nekorelovanost rezidualni slozky odhadnutého modelu VAR(3) byla testovana pomoci LM
testu a tento test potvrzuje nekorelovanost rezidudlni sloZzky (na 5% hladiné vyznamnosti
nezamitdime nulovou hypotézu nekorelovanosti rezidudlni slozky). Testovani normality
rezidudlni slozky bylo provedeno pomoci Jarque-Bera testu. Nulova hypotéza o normalité
rezidudlni slozky nebyla na 5% hladin¢ vyznamnosti zamitnuta.

Ve tretim kroku se testuje pocet kointegracnich vztahti ve VAR(3) modelu pro endogenni
proménné (PPy; PEt; Yy, YEt; Ry, REy; M2;) pomoci Johansonovy metody, jak uvadi Enders
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(2001) a Johansen (1995). Tabulka 4 potvrzuje existenci 5 kointegra¢nich vztahti pro VECM(2).
Jedna se o model, ktery zahrnuje neomezenou uroviiovou konstantu a omezenou trendovou
slozku.

Tabulka 4: Vysledky kointegra¢ni analyzy

HO: Pocet Vlastni Hodnota Kriticka p-hodnota
kointegra¢nich vztahti | &islo statistiky hodnota

Zadny * 0,834555 | 269,5137 150,5585 0,0000
nejvyse 1 * 0,702056 | 188,5534 117,7082 0,0000
nejvyse 2 * 0,590460 | 134,0652 88,80380 0,0000
nejvyse 3 * 0,576250 | 93,89277 63,87610 0,0000
nejvyse 4 * 0,500881 | 55,25521 42,91525 0,0019
nejvyse 5 0,288627 | 23,98425 25,87211 0,0843

* oznacuje zamitnuti nulové hypotézy na hladiné vyznamnosti 0,05
Zdroj: vlastni vypoéty, program eViews

3 Kointegra¢ni VECM s restrikcemi a rovnice dlouhodobych vztahi

Dalsim krokem odhadovaci procedury je odhadnout VECM(p — 1) model, tedy VECM(2), za
ptedpokladu 5 kointegracnich vztahli. Verze modelu VECM(2) obsahuje restrikce uvedené
Vv nasledujici Tabulce 5. Jedna se o 28 restrikci v matici a je$té o restrikce: f; + B, = 0; B +
Be = 0, které v rovnici parity kupni sily v relativni verzi (PPP) zajisti existenci vyrazu (Yt —
YEt), a vV rovnici pro mezeru domaciho a zahrani¢niho produktu (GR) bude vyraz (Rt — REy).

Tabulka 5: Restrikce

M2 PE PPt RE Rt YE. | Yt

PPP 0 1 1 0 0 B, B,
MD 1 0 0 0 Bs 0 B,
GR 0 0 0 Bs Be Bz 1
IRP 0 0 0 1 1 0 0
FIP 0 0 1 0 1 0 0

Zdroj: vlastni vypoéty, program eViews

Podminky stacionarity modelu VECM(2) zobrazuje Obrazek 4, kde jsou znazornény
ptevracené hodnoty kofenli odhadnutého autoregresniho polynomu. Tyto hodnoty lezi uvnitt
jednotkového kruhu, tedy model VECM(2) je stacionarni.

Obrazek 4: Pievracené hodnoty kofeni autoregresniho polynomu modelu VECM(2)
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Nekorelovanost rezidualni slozky odhadnutého modelu VECM(2) byla testovana pomoci LM
testu. Hodnoty testu zachycuje Tabulka 6. Tento test potvrzuje nekorelovanost rezidualni
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slozky (na 5% hladin€ vyznamnosti nezamitime nulovou hypotézu nekorelovanosti rezidudlni
slozky).

Tabulka 6: Testovani autokorelace rezidualni slozky VECM(2)

Zpozdéni LM-Statistika p-hodnota
1 46,55831 0,5727
2 60,18466 0,1314
3 63,11026 0,0848
4 57,93207 0,1790

Zdroj: vlastni vypodty, program eViews
Testovani normality rezidudlni slozky bylo provedeno pomoci Jarque-Bera testu. Vysledky
testu jsou v Tabulce 7. Nulova hypotéza o normalité rezidualni slozky nebyla na 5% hladiné

vyznamnosti zamitnuta.

Tabulka 7: Testovani normality rezidualni slozky VECM(2)

Komponenty Jarque-Bera df p-hodnota
1 5,501451 2 0,0639
2 5,557621 2 0,0621
3 0,288532 2 0,8657
4 1,312755 2 0,5187
5 0,730902 2 0,6939
6 2,322275 2 0,3131
7 0,097435 2 0,9525
Systém rovnic 15,81097 14 0,3251

Zdroj: vlastni vypocty, program eViews

Dale bylo provedeno testovani nulové hypotézy o homoskedasticité rezidualni slozky. Nulova
hypotéza nebyla zamitnuta na 5% hladiné vyznamnosti.

Tabulka 8 ukazuje vypovidaci schopnost jednotlivych odhadnutych rovnic ve VECM(2) s
restrikcemi. Priméra uroven adj.R? = 0,628 a pohybuje se v intervalu od 0,427 (rovnice
domaciho vystupu ekonomiky) do 0,755 (rovnice zahrani¢niho vystupu ekonomiky). Tyto miry
vysvétleni jsou lepsi ve srovnani s anglickou studii Garratta (2003), nebo $vycarskou studii
Assenmacher-Weschkeho (2008).

Tabulka 8: Koeficienty determinace pro odhadnuté rovnice vysledného modelu
D(M2) |D(PEt) |D(PPt) |D(RE) |D(Ry) D(YE) |D(Yy)
R? 0,795 0,858 0,766 0,706 0,861 0,861 0,675

Adj. R? | 0,641 0,751 0,588 0,484 0,754 0,755 0,427
Zdroj: vlastni vypocty, program eViews

Lze tedy shrnout, ze odhad finalni verze VECM(2) s restrikcemi je stabilni, S relativné vysokou
vypovidaci schopnosti. Rezidualni slozka neni korelovdna, nebyla prokdzana heteroskedasticita
rezidudlni slozky a také nebyla prokazana nenormalita reziduélni slozky.

Rovnice (6)—(10) shrnuji vysledky odhadu kointegraéniho VECM(2) s 28 restrikcemi
(uvedenymi v Tabulce 5) pro modelovani dlouhodobych rovnovaznych vztahit pro Ceskou
republiku ve zkoumaném obdobi. VSechny regresni koeficienty jsou statisticky vyznamné na
5% hladin€ vyznamnosti.
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PPP: PP, — PE, = 0,953 + 1,174(Y, — YE,) + &, (6)

MD: M2, = 10,818 — 6,668R, + 0,418Y, + &,, @)
GR: Y, = -2,63-17,743(R,-RE,) + 1,173YE, + €5, (8)

IRP: R, — RE, = 0,00354 + &, 9)

FIP: R, — PP, = —4,706 + &, (10)

Zavér

Tento ¢lanek se zabyval modelovanim strukturalnich dlouhodobych rovnovaznych vztahti pro
¢eskou ekonomiku v obdobi 2005-2016. Cilem ¢lanku bylo nalezeni kointegra¢nich rovnic pro
modelovani dlouhodobych rovnovaznych ekonomickych vztahti pro Ceskou republiku ve
zkoumaném obdobi. Bylo pouzito modelovani pomoci kointegracnich vektorového
autoregresniho modelu s restrikcemi pro endogenni proménné (PPy; PE; Yt; YEt; Rt; REy; M2y).
Odhad modelu VECM(2) s restrikcemi je stabilni, relativné s vysokou vypovidaci schopnosti.
Tento model obsahuje pét kointegracnich vztahl s 28 restrikcemi. Rezidudlni slozka neni
korelovana, nebyla prokdzdna heteroskedasticita rezidudlni slozky a také nebyla prokazéna
nenormalita rezidualni slozky.

V prvni rovnici PPP (6) je prok4zén uvazovany vliv mezinarodni mezery produktu (koeficient
1,17 %) na parité kupni sily (PPP). Stejné jako v ptibuznych zahrani¢nich studiich (britska
studie Garrat a kol. (2003), némecka studie Schneider a kol. (2007)) neni mozno ani zde
zamitnout hypotézu o platnosti relativni verze PPP v dlouhém obdobi. Z druhé rovnice MD
(7) vyplyva, ze poptavka po penéznich zistatcich je negativné zavisla na domaci nominalni
urokové mife (koeficient 6,67 %) a pozitivn€ zavislad na domacim realném produktu (koeficient
0,42 %), coz odpovida penézni teorii. Penézni agregat M2; je dostate¢né velky na to, aby se
vyrovnal s pfipadnymi zménami v nastrojich pouzivanych k finanénimu zprosttedkovani. Tteti
rovnice GR (8) ukazuje, ze na realny domaci produkt pusobi trokovy rozdil (Rt — REy)
(koeficient 17,74 %) a také zahrani¢ni produkt (koeficient 1,17 %). Jednoprocentni nartst (Rt —
RE:) vede k témét osmnactinasobnému poklesu domaciho produktu. Vliv (Rt — REt) na domaci
produkt je v souladu s teorii. Britsti i némecti autofi dospéli ke stejnému tvrzeni. Posledni dvé
rovnice IRP (9) a FIP (10) jsou v souladu s hodnotami zjis§ténymi pro vyspélé zemé s dlouhou
tradici trzniho hospodafstvi. Pokud jde o paritu domaci a zahrani¢ni trokové miry, britsti autofi
odhaduji velikost konstanty na 0,0058 a némecti autofi na 0,002.

Porovnanim vysledkti tohoto ¢lanku s vysledky studie Hanélové a kol. (2010), ktera je
orientovana na ¢eskou ekonomiku v obdobi 1Q/1995 — 4Q/2009, dospé&jeme k nasledujicim
zavérim. V rovnicich pro: paritu kupni sily v relativni verzi (PPP), poptavku po penézich
(MD), paritu domécich a zahrani¢nich trokovych mér (IRP) a Fisherovu infla¢ni paritu (FIP)
bylo dosazeno podobnych vysledki. Prace se odliSuji ve tfeti rovnici pro mezeru domaciho a
zahrani¢niho produktu (GR), kde autofi Hanclova a kol. (2010) dospéli k zavéru, ze vliv
urokového diferencialu byl sice statisticky vyznamny, ale s opacnym znaménkem, neZ ocekéava
ekonomicka teorie. Autofi Han¢lova a kol. (2010) uvadéji, Ze jednoprocentni nartst (Rt — REy)
vede K témét osmnactinasobnému ristu domaciho produktu.

Pouzity model pro malou otevienou ekonomiku je teoreticky i empiricky konzistentni, protoze
odhadované parametry maji rozumna znameénka i hodnoty. Empirické vysledky jsou ovlivnény
tim, ze Ceskd ekonomika prod€lala ve sledovaném obdobi ménovou krizi vyznacujici se
netypickym chovanim urokovych sazeb, penéZnich ukazatelli, ménového kurzu a dalSich
indikator. Ménova krize také ovlivnila interakce mezi zkoumanymi proménnymi.
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Tento ¢lanek vznikl za podpory Ministerstva skolstvi, mladeze a télovychovy CR v ramci
Institucionalni podpory na dlouhodoby koncepcni rozvoj vyzkumné organizace v roce 2017.
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