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1. Uvod

Analyzy transmisnich mechanismi ménové politiky jsou v soucasné dobé velmi aktu-
alni. Rada studii je pfitom v evropském méfitku vénovana analyze rozdilii ve fungo-
vani transmisnich mechanismii v zemich Evropské ménové unie (EMU), sily a rych-
losti ptsobeni jednotlivych transmisnich kanaldi, odezev na Soky monetarni politiky
v potencialnich ¢lenskych zemich. Nejnovéjsi vinu téchto studii vyvolala série financ-
nich krizi, které byly odstartovany svétovou krizi roku 2008. Prave rozdily v pribéhu
meénovych a finan¢nich krizi mezi rozvijejicimi se a rozvinutymi ekonomikami vyvo-
laly diskuse o moznych odlisnostech v transmisnich mechanismech napti¢ ekonomi-
kami. Smidkova (2002) uvadi, 7e mezi faktory ovliviiujici mé&novou transmisi patii
napfiiklad otevienost ekonomiky, ocekavani ekonomickych subjekt o ekonomickém
vyvoji, jak v métitku dané ekonomiky pfip. unie, tak ekonomiky svétové. Vyznamnou
roli hraje rozvinutost finan¢nich trhli, zejména bankovniho systému a kapitalového
trhu, které ovliviuji vahu urokového kanalu, kanalu cen aktiv a do zna¢né miry
také kanalu ocekavani, které jsou v neékterych staitech EU znac¢né rozdilné. Na druhé
strang, ekonomickou situaci zem¢ vyznamné ovliviiuje ekonomicka sila nadnarodnich
a globalnich spole¢nosti, které v dané ekonomice plisobi — finan¢ni krize a dopady
hospodatské politiky jedné zemé se tak mohou ptelévat do ekonomiky jiné, kterd ma
s touto na prvni pohled malo spole¢ného.

Neustalym vyvojem a propojovanim ekonomik dochazi k rozsifovani poctu tran-
smisnich kanalt, které musi centralni banky (CB) pfi realizaci domacich ménovych
politik sledovat a zakomponovat do svych modeld. V poslednich dvou desetiletich
ptitom znacné vzrostly sympatie ke strategiim zaloZzenym na kvantitativné vyjadfeném
cili. Mezi velmi rozsitené se fadi zejména systém cilovani inflace. Tato strategie vyme-
zila vyznamnou pozici kanalu inflaénich oCekévani, nebot’ se ukazuje, Ze v urcitych
ptipadech mize prave tento kanal dokonce zcela piepsat plisobeni vSech transmisnich
kanald ostatnich.! Na druhou stranu, kvantitativné vyjadreny inflaéni cil mtze posilo-
vat a urychlovat i¢innost ménové politiky centralni banky a dal by se tedy v podstaté

*  Clanek vznikl s podporou projekti IGA F4/1/2012 a F4/18/2013, Fakulta informatiky a statistiky,
VSE v Praze.

1 Smidkova (2002) uvadi, Ze fungovani cilovéni inflace je zna¢né& zavislé na faktorech jako jsou:
politicka stabilita v dané zemi, narodni ¢i mezinarodni finan¢ni krize, rizné Soky v ekonomice, které
mohou ménovou politiku inflaéniho cilovani destabilizovat a ovlivnit tak ptisobeni kanalu inflacnich
ocekavani proti potiebam centralni banky.
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povazovat za jeden z ménové-politickych nastroji. K ménové politice cilovani inflace
zacala v 90. letech prechazet fada centralnich bank, zejména od systémii pevného
ménového kursu a cilovani penézni zasoby.

V této studii porovnadvame makroekonomicky model ménové politiky zaloZeny
na koncepci VAR? (modely vektorové autoregrese) pro dvé sousedici ekonomiky
svazané pies import a export a obdobnych charakteristik i plani tykajicich se inte-
grace do EMU — Ceskou republiku a Polsko — s cilem porovnat transmisni mecha-
nismy na zaklad¢ analyzy funkci odezvy a aplikace shodnych identifikaci v SVAR.
Dale vyhodnocujeme a porovnavame citlivost funkci odezvy na definovana nerekur-
zivni identifikacni schémata. Snazime se ukazat pouzitelnost identifikace transmisniho
mechanismu ménové politiky na zakladé SVAR modela pro analyzu hospodaiskych
politik a jejich aplikaci ke srovnani vice ekonomik. Vzhledem k omezenim VAR
modeld co do rozméru problému, s ohledem na délku disponibilnich ¢asovych tad,
zahrnujeme vliv dvou (Etyfrovnicovy model) resp. tii (pétirovnicovy model) klicovych
transmisnich kanalti — kanal urokového a kurzového, pripadné také ménového. Tyto
a dalsi transmisni kanaly jsou spolu s klicovymi cilovymi veli¢inami transmisniho
mechanismu monetarni politiky, jako jsou cenové hladina, produkt, nezaméstnanost
apod., v fade studii bézné pouzivanymi proménnymi ve VAR modelech. Jsme si védomi
zahrnuti omezeného mnozstvi faktorti a ¢lankti monetarni transmise, zejména zmino-
vaného kanalu inflacnich o¢ekavani, ale také kanalu finan¢nich aktiv, kanalu Gvéro-
vého ¢i dokonce veli¢in fiskalniho sektoru jako nezaméstnanost a danové reformy,
jejichz frekvence se ve vétsiné ekonomik od roku 2008 razantné zvysila. Absence
cen financnich aktiv v ukazatelich inflace reprezentovanych indexy spotfebitelskych
cen je diskutovana v fadé studii, napt. Smidkové (2002). Kanal finan¢nich aktiv totiz
prokazatelné hraje podstatnou roli v transmisnich mechanismech — v poslednich letech
upozornil na jeho vyznam pribéh finanénich krizi. Tyto studie se zminuji o vhodnosti
zafazeni cen finan¢nich instrumentd do indext spotiebitelskych cen cilenych central-
nimi bankami.

Pro porovnani rozdilti reakci klicovych makroekonomickych agregati na monetarni
Soky a odlisnosti v piisobeni zvolenych transmisnich kanalti (zaméfujeme se zejména
na kanal urokovy) jsme vysli z konstrukce funkci odezvy. Za identifikacni strategii
v SVAR modelech jsme zvolili jednak rekurzivni identifikac¢ni piistup — Choleskyho
dekompozici — a dale alternativni nerekurzivni identifikacni strategie. ZjisStovana
byla citlivost vystupli na tfi alternativni identifika¢ni schémata, ktera byla defino-
vana na zaklad¢€ raznych forem apriornich omezeni modelovaného systému. Za endo-
genni proménné jsme zvolili — HDP, cenovou hladinu, tirokovou sazbu, ménovy kurz
a penézni zasobu ve form¢ ménovych agregati.

Ceska republika i Polsko patii do statti Stiedni Evropy, které se vydaly zacatkem
90. let na cestu transformace od systému centralné¢ planovanych ekonomik k ekono-

2 VAR modely jsou vedle DSGE modelti a modelti simultannich rovnic ¢asto aplikovany
v analyzach transmisnich mechanisma hospodaiskych politik. V soucasné dobé jsou porovnavany
a kombinovany zejména koncepce VAR a DSGE, napiiklad pristup DSGE-VAR.
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mikam trznim, ktera stéle je§té nebyla zcela dokonéena. Po vzniku Ceské republiky
v roce 1993 se CNB nachazela v rezimu pevného kurzu vymezeného k ménovému
kosi (65% DEM a 35% USD) s oscilaénim pasmem 0,5 % (CNB dale kontrolovala
tempo riistu penézni zasoby). Od kvétna 1997 piesla CNB na rezim fizeného floatingu
a od roku 1998 pak na ménovou politiku cilovani inflace, kterou uplatiiuje dodnes.

Centralni banka v Polsku (NBP) zacala s realizaci systému cilovani inflace roku
1999. Od dubna roku 2000 se polsky zloty nachdzi v systému volného floatingu. Za-
¢atkem roku 2004 byl stanoven infla¢ni cil na hodnotu 2,5 % s oscila¢nim pasmem =*1
procentni bod.

Strukturu studie tvoii: druha kapitola nabizejici prehled souvisejici literatury, treti
kapitola je vénovana koncepci VAR modell a konstrukci i interpretaci funkci odezvy,
ve Ctvrté kapitole jsou popsana data, patd kapitola je vénovana empirické analyze
a v Sesté kapitole jsou shrnuty ziskané poznatky a zavery.

2. Soucasny stav problematiky a prehled literatury

Aplikaci VAR modeli v oblasti analyzy monetarni politiky, a na makroekonomické
urovni obecné, mizeme nalézt jiz v Sims (1980). Pozdé&ji se metodologii VAR modell
pro oblast analyzy hospodaiskych politik vénovala tada autord, jako Leeper et al.
(1996), Christiano et al. (1998) a fada dalSich. Dnes je technika vektorovych autore-
gresi v makroekonomickych analyzach pomérné frekventované uzivana, v Evropé pak
zejména k porovnani transmisnich mechanismt mezi jednotlivymi zemémi, predev§im
v souvislosti s ¢lenstvim v EU a EMU. Studie se pfitom odliuji zejména ve tfech para-
metrech: v zahrnutych proménnych ve VAR modelech, v mnozinach analyzovanych
a srovnavanych ekonomik a dale ve volb¢ identifikacnich strategii SVAR modelti.
Motivace téchto studii je zfejma — nékteti kritikové nepovazuji vznik EMU za dosta-
te¢né opodstatnény a obavaji se, Zze odlisné ekonomické cykly a finanéni struktury
mohou znepfijemnit, pfip. znemoznit, proces integrace do jednotné meénové politiky.
Tyto nazory iniciuji fadu studiif a analyz zabyvajicich se jejich relevanci. Prvni vina
studii saha bezprostiedné do dob vzniku EU a EMU. Studie takového typu se ovSem
zpravidla zabyvaji jen analyzou stavajicich (starSich) ¢leni EMU. Dalsi viny analyz
pak souviseji s pfistoupenim novych ¢lenskych zemi, predevsim vstupem deseti
ekonomik do EU v roce 2004 a jejich planovanou integraci do EMU. Dvodem jsou
napiiklad problémy spolecné ménové politiky v nékterych zemich, které se zacaly
velmi zfetelné projevovat v souvislosti s finanénimi krizemi poc¢inajicimi roku 2008
a pokracujicimi dodnes (zejména Recko, Italie, Spanélsko).

Vzhledem k silné heterogenité kultur, mentalit, chovani ekonomickych subjekti,
nedostatecné mobilité vyrobnich faktorti jako je prace, odliSnostem ve velikosti
a vyspélosti ¢lenskych ekonomik, jejich finanénich trhti a bankovnich systému atd.,
je tak otazkou, zda je mozné ptredpokladat shodny efekt opatfeni monetarni poli-
tiky, kterou v rdmci EMU provadi Evropskéd centralni banka (ECB). Dornbusch et
al. (1998) uvadgeji, ze vzhledem ke zna¢nym strukturdlnim rozdiliim mezi ¢lenskymi
zemémi EMU a kvuli nedostatecné pruznosti cen a mezd nékterych ekonomik mohou
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byt naklady desinflace v jednotlivych zemich zna¢né rozdilné. O rozdilech v pribéhu
transmisnich mechanismu v riznych zemich obecné, a o asymetrii dopadt spolec¢né
ménové politiky v ramci EMU, pojednava napi. Smidkova (2002). Upozoriiuje, Ze
rozdily v ménovych transmisich mezi ¢leny EMU mohou zna¢né brzdit konvergenci,
nebot’ zemé na tzv. periferii jsou na monetarni Soky citlivéjsi, nez tzv. zemé jadra, které
maji mensi substitucni efekt mezi inflaci a volatilitou produktu.

Nekteti autofi uzivajici k ekonometrické analyze strukturni VAR modely ve svych
empirickych analyzach vyslovuji zavéry ve smyslu rozdilli v procesu ménové tran-
smise napii¢ vybranymi ekonomikami. VétSina se vSak zminuje o opaku, piipadné
o nemoznosti jednoznacnych zavéri (v dusledku Sirokych intervalovych odhada
apod.). Studie se pfitom Casto zamétuji na zemé Stiedni a Vychodni Evropy (CEE —
Central and East Europe), které se na vstup do EMU teprve chystaji a které vykazuji
odli$nosti v jiz zminénych charakteristikach, jako jsou velikost a rozvinutost financ-
nich trhi a zejména bankovniho systému ve srovnani s klicovymi ekonomikami EMU,
spadajicimi pfedevs§im do Zapadni Evropy.

ArnoStova a Hurnik (2005) aplikovali VAR modely na ¢eskd makroekonomicka
data a sledovali reakce zvolenych ukazatelli (napf. inflace, ménového kurzu) na
exogenni monetarni Sok (Sok v urokové sazb¢). Shledali opacnou reakci ménového
kurzu (depreciaci) a s tim spojeny tlak na rast cenové hladiny, pokud uzivali vzorek
z obdobi 1994-2004, zatimco reakce ménového kurzu na exogenni restriktivni Sok
monetarni politiky po aplikaci na ¢asovy interval 1998-2004 jiz odpovidala obvyklym
tendencim (apreciaci ménového kurzu a poklesu cenové hladiny). Obecné, vystupy
ziskané konstrukci funkci odezvy ze zkraceného vzorku vykazuji standardnéjsi
chovani ekonomiky (ackoliv autofi uznavaji, ze kratsi vzorek ma za nasledek zvinéné
funkce odezvy se Sirokymi intervaly spolehlivosti). Neocekavanou reakci ménového
kurzu pro cely vzorek prisuzuji zménam v rezimech hospodatské politiky a krizi v roce
1997. Mojon a Peersman (2001) zaznamenali tzv. exchange rate puzzle (depreciace
ménového kurzu jako reakce na restriktivni monetdrni Sok) v zemich, které prosly
v ramci analyzovaného ¢asového vzorku zménou kurzovych rezimi — konkrétné
v piipadé Italie a Spanélska. Kim (2005) se zabyva zpozdénym prestielovanim
(tzv. delayed overshooting) ménového kurzu v navaznosti na restriktivni Sok ménové
politiky. Ménovy kurz v navaznosti na takovy Sok apreciuje, pokud jsou ovsem prova-
dény kurzové intervence s cilem apreciaci potlacit (tzv. leaning-against-the-wind),
apreciace je brzdéna a prodluzovana, takze svého maxima dosahuje se znacnym zpoz-
dénim (kolem 20 mésictli), posléze depreciuje. Analyza byla provadéna pro Kanadu.

Vétsina studii zabyvajicich se analyzou transmisniho mechanismu ménové politiky
v zemich EU se zaméfuje pravé na zemé CEE, zejména pak zkouma piipadné odlis-
nosti v reakcich na monetarni Soky mezi vybranymi zemémi tohoto regionu. Stru¢ny
prehled studii spadajicich do této skupiny, a jejich dalsi clenéni, nabizi napt. Ganev et
al. (2002). Uvadi, ze vétsina takovych studii se shoduje v zavérech o zjisténi existence
slabé prvni faze transmisniho mechanismu, zejména hraje-li roli operativniho krité-
ria trokovy kanal. Existence efektii transmisnich kanala na cilové velic¢iny, jako jsou
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HDP, investice, spotieba, uspory, inflace atd. jiz s dostatecnou vyznamnosti evidovana
zpravidla neni. Autofi si pfitom neprokazatelné efekty v ramci transmisniho mecha-
nismu vysvétluji nedostate¢nou vyspélosti bankovniho sektoru, mezerami na strané
finan¢niho zprostiedkovani, nedostatecné fungujicim pravnim systémem, Castym stii-
danim ménové-politickych rezimi a tudiz neustalenosti ménové politiky a jeji nizkou
kredibilitou v o¢ich domacich i zahrani¢nich subjektt. Uvedené diivody ziejmé vycha-
zeji z tranzitivniho charakteru téchto ekonomik.

Anzuini a Levy (2007) se zabyvali analyzou Ceské republiky, Mad’arska a Polska,
nejvétsich ekonomik z pristoupivsich do EU v roce 2004, u kterych se v dobé vstupu pred-
pokladala integrace do EMU v obdobi 2008-2010. Porovnavaji prib¢h funkci odezvy
se starSimi Cleny ze Zapadni Evropy (WE). Na rozdil od autorti, ktefi se koncentruji
na bankovni sektor, hledaji divody piipadnych odlisnosti reakci ukazateld na monetarni
Soky v rozdilech finan¢nich struktur a v chovani firem a domacnosti. Dochazeji k zavéru,
7e navzdory nizsi vyspélosti finanénich trhti v analyzovanych ekonomikach oproti
pruméru EU, resp. EMU, nevykazuji klicové makroekonomické ukazatele vyznam-
nou asymetrii v reakcich na monetarni Soky? a jsou v souladu s vystupy ¢tyf nejvétsich
ekonomik EMU. Rozdily v odezvéach na impulsy ménové politiky nezaznamenali ani
mezi tfemi analyzovanymi zemémi navzajem. Nejstabilnéjsi funkce odezvy zaznamenali
u Polska, a to nejen v Case, ale také pies rlizna identifikacni schémata. Nejsilngjsi reakce
pak vykazuje Mad’arsko, pro které vSak autofi povazuji odhady za zna¢né nespolehlivé.
Ackoliv Ize oc¢ekavat, ze po vstupu analyzovanych ekonomik do EMU dojde k mnoha
zménam (ztrata monetarni suverenity, oslabeni kurzového kanalu atd.), neocekavaji, ze
pfijeti jednotné ménové politiky pfinese zemim pfili§ vysoké naklady.

Ganev et al. (2002) analyzovali transmisni mechanismus v 10 zemich CEE.
Omezili se pfitom pouze na analyzu dvou transmisnich kanalti — rokového a kurzo-
vého — a zkoumali jejich vliv na cilové ukazatele — inflaci a produkt. V ramci testo-
vani Grangerovy kauzality zaznamenali v téméf vSech analyzovanych ekonomikach
silnéjsi a stabilnéjsi vliv kurzového kanalu nez kanalu trokového.

Na rozdil od vySe uvedenych, Jarocinski (2004) zkouma odliSnosti v reakcich
na monetarni Soky mezi dvéma skupinami zemi — staty regionu CEE a mnoZzinou
ekonomik WE, které jsou ¢leny EMU. Autor dochazi k zavéru, ze odezvy na mone-
tarni impulsy se v zemich CEE vyznamné neli$i. Ceny zde reaguji v delsim horizontu,
ale silngji, nez je tomu v zemich WE. Autor tak nevylucuje, Ze mize byt ménova
politika v takovych ekonomikach ve stfednédobém horizontu efektivni. Slabsi reakce
v kratkém zpozdéni odpovidaji ndzorim mnoha ekonomd, kteti je povazuji za dusle-
dek relativné malych a méné vyspélych finanénich trhi v téchto zemich. Zemé CEE
jsou vice oteviené a nizsi vyspélost financnich trhli miize znamenat horsi zajisténi
subjektd v takovych ekonomikach, oboji isti v moznost siln¢jsiho pisobeni kurzového

3 Vreakci na Sok trokové sazby centralni banky produkce klesa, ménovy kurz ma tendenci apreciovat
a cenova hladina klesa (po vynechani prvni poloviny 90. let, tj. prvni etapy transformaci v rdmci
prechodu zemi na trzni ekonomiky). Pokud autofi pouzili cely vzorek (mési¢ni data 1993-2002),
zaznamenali existenci tzv. price puzzle efektu — vyvoj Grokové miry i cenové hladiny stejnym smérem.
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kanalu. Pti¢inou rozdilti v ménové transmisi mohou byt kratsi existence trznich ekono-
mik v regionu CEE, kratka obdobi plisobnosti centralnich bank a v souvislosti s tim
také nékdy jejich nedostatecna spolehlivost. Ceny se v téchto ekonomikach mohou
ptizptisobovat zdlouhavé, s déle trvajicimi zménami Urokovych sazeb a ménovych
kurzti. Pokud je zdlouhav¢jsi reakce cen na monetarni Sok zptsobena nedostatecnou
vyvinutosti finan¢nich trhi v CEE zemich, pak miZze ptinést vstup do EMU problémy,
protoze odlisn¢ silné reakce transmisnich kanald vyvolaji rozdilné dusledky shod-
ného monetarniho Soku v zemich CEE a WE. Pokud jsou vsak odlisnosti zplisobeny
v zemich CEE nizkou kredibilitou mistnich centralnich bank, pak by vstup do EMU
a plosné piisobeni jedné centralni banky ve vSech zemich problém vyftesil.

Dalsi okruh studii se zabyva pfimo c¢lenskymi zemémi EMU. Piikladem jsou
Mojon a Peersman (2001) analyzujici 10 zemi EMU. Oproti pievazné vétsing studii
na dané téma, autofi neuzivaji jednotné identifika¢ni schéma na vSechny analyzo-
vané ekonomiky, nybrz celkem tii typy identifikaci, resp. modelt, dle ekonomické
pozice zemi a jejich vztahu z hlediska ménového kurzu k Némecku — samostatné pro
Némecko (s nezavislou ménovou politikou), jedno identifikacni schéma pro skupinu
zemi tvofenou Rakouskem, Belgii a Nizozemskem se zafixovanym ménovym kurzem
vzhledem k Némecku v prubehu pievazné ¢asti zahrnutého ¢asového vzorku (s pred-
pokladem, Ze takové ekonomiky nemaji autonomni Soky ménové politiky). Tieti
identifika¢ni schéma pro zbylou mnozinu ekonomik je koncipovano jako model pro
otevienou ekonomiku s flexibilnim ménovym kurzem vi¢i Némecku. Autoii dochazi
k zavérim korespondujicim se vSeobecnym koncensem, ze restriktivni Sok ménové
politiky je ndsledovan doCasnym poklesem HDP (vrcholicim obvykle ve 4. ¢tvrtleti
po nastupu Soku) a pozvolnym poklesem cenové hladiny. Odezvy investic a exportu
jsou obecné vyrazng€jsi nez odezva spotieby. Ménovy agregat M1 v reakci na ménové
Soky zpocatku klesa. Autofi vSak podotykaji, Zze v dusledku pomérné Sirokych inter-
valti spolehlivosti u funkci odezvy nelze jednoznacéné fici, zda nékterd z ekonomik
vykazuje silng€jsi reakce na Soky ménové politiky nez jind. Déle poznamenavaji, Ze
slabym mistem jsou napftiklad odlisné reakéni funkce centralnich bank.

Zavery vetsiny citovanych studii koresponduji s obecnym konsensem, ze exogenni
monetarni Sok (restriktivni) je definovan jako nartst tirokové sazby, ktery je nasle-
dovan poklesem ménovych agregati a apreciaci ménového kurzu. Cenova hladina
nasledné klesa a HDP neroste (stagnuje, ptipadné klesa).

Rada autorti uvadi, Ze analyzy tohoto typu jsou znaéné limitovany pomérné krat-
kymi disponibilnimi ¢asovymi fadami. Poznamenavaji dalsi nevyhodu, kterou je fada
instituciondlnich zmén v ekonomikach CEE, zejména v souvislosti s integraci do EU
a planovanou integraci do EMU — tyto zmény maji za nasledek nestabilni vystupy
ekonometrickych analyz. My se dale domnivame, Ze mezi zna¢na negativa patii také
nedostate¢na srovnatelnost a spolehlivost (diivéryhodnost) vykazovanych dat v nékte-
rych ekonomikach.

Ve vystupech funkci odezvy pii aplikaci VAR modelu se ¢asto setkavame v rdmci
¢asti nebo celého horizontu s tzv. puzzle efekty (opacné reakce nez ekonomicka teorie
predpoklada). Néktefi autofi prisuzuji pfitomnost puzzle efekti zménam rezimu
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meénovych politik ¢i obecné ménicim se transmisnim mechanismim a vztahim mezi
veli¢inami v ramci pouzitého ¢asového vzorku.

3. Ekonometricky model
3.1 Modely VAR a SVAR

Strukturni VAR modely (nebo také identifikované VAR modely) nam umoznuji identi-
fikovat funkce odezvy pomoci apriornich omezeni parametrd kovarianéni matice
strukturnich Sokt (kratkodobé i dlouhodobé restrikce). SVAR model bez Groviiovych
konstant mtze byt definovan jako (napt. HuSek, 2009)

Ay;=II(L)y. , + Bu, (1)

kde wu; je vektor strukturnich Sokl generovany vicerozmérnym procesem bilé¢ho
Sumu s jednotkovou kovarianéni matici E (u;u,;") = A, kde diagonalni prvky pied-
stavuji rozptyly strukturnich Sokt. IT (L) je polynomialni matice operatoru zpozdéni
a y, je vektor m endogennich proménnych. Prvky mimo hlavni diagonalu v matici
B mohou byt nenulové, takze nekteré Soky mohou ovliviiovat vice endogennich
proménnych systému. VAR model (1) obsahuje m(1+mp) parametri a je zpravidla
pfeparametrizovany.

Pro regularni matici A je mozné vyjadiit VAR model v tzv. neomezeném reduko-
vaném tvaru

Y= A'H(L)y,, + v (2)

kde v, je vektor nezdvisle normalné rozdélenych Sokti redukované formy modelu
s kovarian¢ni matici E(v; v;") = X. Jednotlivé rovnice redukovaného tvaru VAR
modelu neobsahuji simultdnni vazby nezpozdénych endogennich proménnych.
Rovnice modelu (2), obsahuji stejné vysvétlujici proménné, takze kazda vysvétlo-
vand endogenni proménna je linedrni kombinaci zpravidla shodné ¢asové zpozdé-
nych vSech endogennich proménnych. Model (2) je soustavou zdanlivé nezavislych
rovnic. Je-li splnéna podminka ortogonality nahodnych slozek,* 1ze aplikovat MNC
na kazdou rovnici spravné specifikovaného modelu zvIast a ziskat tak konzistentni
odhady redukovanych parametra.

Pro néhodné slozky redukovaného a strukturniho tvaru modelu plati (napf.
Liitkepohl, 2005)

vi=A"'Bu; resp. Av,=Bu, (3)

4 Ortogonalita nahodnych slozek znamena, ze nahodné slozky nejsou vzajemné korelovany, tato
podminka je klicova nejen pii odhadu modelu, ale také pii prognézovani a konstrukei funkei odezvy.
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3.2 lIdentifikace v SVAR

Matice A dava do vztahu strukturni ndhodné slozky u; a redukované Soky v, . Existuje
fada identifika¢nich technik zaloZenych na aplikaci restrikci parametrii systému.
Chceme-li dosahnout v maticich A a B piesné identifikace systému, musime ve struk-
turnim tvaru modelu aplikovat (m?—m) /2 restrikci. Zpravidla se k pfesné identifikaci
uziva tzv. Choleskyho dekompozice (CHD), tj. rekurzivni identifika¢ni strategie, kde
je matice A dolni trojuhelnikova a matice B diagonalni (Sims 1980).

V CHD maji identifikujici omezeni vliv na kratkodobé funkce odezvy. Identifikace
strukturnich inovaci w, je za pouziti CHD zavisla na poradi endogennich promén-
nych ve vektoru y;, resp. rovnic v SVAR modelu. Tento pfistup tudiz zahrnuje jistou
subjektivitu ve specifikaci, riznd usporadani rovnic mohou produkovat rozdilné Soky.
V nasem piipad€ nebyly evidovany vyznamné odliSnosti ve funkcich odezvy vlivem
exogenniho Soku ve formé¢ impulsu v Urokové sazbég, v systému s riiznym poradim
endogennich proménnych v ramci CHD.

Alternativné lze pouzit i nerekurzivni identifika¢ni schéma. Takovy pfistup umoz-
nuje aplikovat piedpoklady vychazejici z ekonomické teorie a predpokladanych
vztahll mezi analyzovanym systémem proménnych. Nerekurzivni schémata zpravidla
vychazi z ekonomické teorie, kazda rovnice resp. skupina rovnic ma svou interpretaci,
vystihuje urcitou oblast celého systému. Vétsina uvedenych studii pfitom analyzuje
vliv restriktivniho Soku monetarni politiky ve formée nartstu reprezentativni trokové
sazby v nominalni form¢. Napf. Anzuini a Levy (2007) ¢i Arnostova a Hurnik (2005)
analyzuji rekurzivni i nerekurzivni zpasoby identifikace.

3.3 Funkce odezvy

Odhad VAR modelll je vychodiskem konstrukei funkci odezvy. Funkce odezvy
(FO, Impulse Response Functions) jsou klicové v analyze hospodarskych politik,
zejména v oblasti anticipace efektl fiskalni a monetarni politiky. Odvozeni a intepre-
tace FO uvadi napt. Liitkepohl (2005).

FO méfi efekt neocekavaného jednotkového exogenniho Soku j-té proménné na
bézné i budouci hodnoty libovolné i-té vysvétlované proménné systému v okamziku
t+k. V m-rozmérmém VAR modelu lze sledovat od okamziku impulsu celkem m?
odezev. Analyzu FO lze také pokladat za urcity zptisob analyzy kauzalnich vztahti mezi
proménnymi, kdy zkoumame znaménko a silu reakce jedné casové fady na jednotkovy
impuls v jiné ¢asové fadé a to v ramci vicerozmérného systému.

Pro rizna obdobi k Ize stanovit a graficky znazornit tzv. kumulativni funkce odezvy,
které popisuji reakci i-t¢ proménné na exogenni jednotkovy $ok v j-té proménné béhem
celého intervalu t+k.

Jsou-li jednotlivé proménné méieny v riznych jednotkach, vyjadiuji se Soky ve
smérodatnych odchylkach proménnych v,;. Pii aplikaci CHD jsou jiz Soky ortogo-
nalizovany, tj. po dvojicich nekorelované a s jednotkovymi rozptyly. To umoziuje
stanovit dopad jednotlivého Soku za predpokladu, Ze vSechny ostatni Soky jsou nulové.
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Pro takto ortogonalizované Soky plati, Ze Sok napf. v prvni proménné ovliviiuje
endogenni proménné ve vSech rovnicich, ale Sok v dalsi proménné uz nema na prvni
proménnou vliv, takZze mezi jednotlivymi proménnymi existuji jednosmérné kauzalni
vazby.

Jak jiz bylo feceno, zména pofadi proménnych v systému rovnic miize vést
k mensim ¢i vétsim rozdilim u jednotlivych Sokt (Hamilton 1994). Pesaran a Shin
(1998) proto navrhli tzv. zobecnéné FO (Generalized Impulse Response Functions),
které jiz na potradi endogennich proménnych v systému nezaviseji a jsou urceny
jednoznacné.

4. Data
4.1 Ceska republika

V empirické ¢asti byly sestaveny Etyf a pétirovnicové VAR modely. Endogenni
proménné predstavuji: hruby domaci produkt ve stalych cenach roku 2005 v mil. CZK,
index spotiebitelskych cen ve form¢ bazickych indext s bazi roku 2005 (2005=100),
urokova sazba tfimésiéni PRIBOR v procentech,’ ménovy kurz v jednotkach narodni
mény k jednotce Euro/ECU a ménovy agregat M1¢ v mil. CZK. Dale uvazujeme
jednu exogenni proménnou — index svétovych cen (2005=100). VSechny casové
fady jsou ve Ctvrtletnich frekvencich a vzorek Q1 1998 — Q4 2012. Data byla
ziskdna z internetovych zdroji — Eurostat (irokova sazba a ménovy kurz), CSU
(index spotiebitelskych cen a HDP), ARAD (ménovy agregat M1) a Svétova banka
(index svétovych cen). Casové fady indexu spotiebitelskych cen, hrubého doma-
ciho produktu a ménového agregatu vykazuji sezonnost a byly proto sezonné ocis-
tény metodou X12 ARIMA. Prubéhy casovych fad jsou uvedeny v grafu 1. Nazvy
proménnych jsou GDP pro hruby domaci produkt, CPI pro index spotiebitelskych
cen, IR pro urokovou sazbu, ER pro ménovy kurz, M vyjadfuje ménovy agregat M1
a COM index svétovych cen.

5 Centralni banky sice provadi monetarni politiku pomoci 14-denni trokové sazby, korelace mezi
14-denni a 3-mésicni urokovou sazbou je dostatecné silna, abychom mohli provést zaménu a uzit
v analyze 3-mé&sicni Grokovou sazbu (korela¢ni koeficient ptiblizné 0,99). Obdobné postupuji napt.
Arnostova, Hurnik (2005). Dalsim divodem tohoto postupu je redukce problému logaritmické
transformace hodnot v intervalu (0;1).

6  V modelech uvazujeme ménovy agregat M1 namisto SirSiho pojeti ve formé M2 ¢i M3. Nekteré
ekonomiky tyto agregaty bézné nepublikuji. V nasem piipadé navic korelace napiiklad mezi M1
a M2 dosahuje hodnoty 0,994 pro CR a 0,988 pro Polsko. Vystupy funkci odezvy tudiz nejsou
na tyto zmény ve specifikaci modelt vyznamné citlivé. Vétsina citovanych studii v prehledu
literatury uziva pravé ménovy agregat M1.
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Graf 1
Grafy éasovych fad, CR
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Poznamka: Proménné GDP a M jsou v mld. CZK.
Zdroj: Vlastni vypocet v EViews.

Vsechny Casové fady byly testovany na stacionaritu tzv. ADF a Phillips-Perronovym
testem jednotkovych kotfend. V tiroviovych hodnotach vysly dle zminénych testl
vSechny proménné integrované fadu 1, tj. I(1) — stacionarni po 1. diferencich. Za
stacionarizujici transformaci byly zvoleny diference logaritmt

= lni,
21

kde logaritmované koeficienty ristu W; piedstavuji transformované proménné ve
ctvrtleti t. Vysledky testd jednotkovych kofend vSech ¢asovych fad v Groviovych
hodnotach i pro diference logaritmi jsou obsazeny v tabulce 1 — ADF test v prvnim
radku pro kazdou proménnou a Phillips-Perrontv test v fadku druhém (hodnoty testo-
vych kritérii a p-hodnoty, které porovnavame s 5% hladinou vyznamnosti). Jedinou
vyjimkou je ¢asova rada urokové sazby, kterd byla transformovana ptimo na 1. dife-
rence, nebot’ je uvedena v procentech, logaritmicka transformace tudiz neni nutna.
Z vystupl je ziejmé, ze vSechny Casové fady jsou nestacionarni v urovitovych hodno-
tach, ale stacionarni po transformaci.

W=Inz -Inz
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Tabulka 1
ADF a Phillips-Perronovy testy pro data CR

UROVNE t-statistika p-hodnota* DIF-LOG t-statistika p-hodnota*
GDP -1,08 0,717 GDP -5,19 0,000
-1,01 0,745 -5,34 0,000
CPI -0,49 0,886 CPI -4,59 0,000
0,72 0,834 -4,47 0,001
IR 2,16 0,225 IR -4,07 0,002
-1,48 0,536 6,92 0,000
ER -1,38 0,586 ER 6,50 0,000
-1,43 0,560 6,49 0,000
M 1,59 0,999 M -9,09 0,000
3,25 1,000 6,96 0,000
COM 0,75 0,824 COoMm 6,26 0,000
0,57 0,869 -5,07 0,000

*MacKinnon (1996), jednostranné p-hodnoty
Poznamka: Kritické hodnoty -3.54 (1%), -2.91 (5%), -2.59 (10%), IR neni logaritmovana
Zdroj: Vlastni vypocet v EViews

4.2 Polsko

Pro analyzu Polské ekonomiky byly zvoleny ukazatele: hruby domaci produkt ve
stalych cenach roku 2005 v mld. PLN, index spotiebitelskych cen ve forme bazickych
indexi s bazi roku 2005 (2005=100), kratkodoba urokova sazba v procentech, ménovy
kurz v jednotkach narodni mény k jednotce Euro/ECU a ménovy agregat M1 v mld.
PLN. Viechny ¢asové fady jsou ve &tvrtletnich frekvencich a pro srovnani s CR byl
zvolen vzorek opét za obdobi Q1 1998 — Q4 2012. Data byla ziskana z Eurostatu
(ménovy kurz), NBP (HDP, ménovy agregat a index spotiebitelskych cen), OECD
(irokova sazba) a Svétové banky (index svétovych cen). Casové fady indexu spotiebi-
telskych cen, hrubého doméciho produktu a ménového agregatu byly sezénné ocistény
metodou X12 ARIMA. Vyvoj casovych fad je uveden v grafu 2. Nazvy proménnych
jsou shodné jako pro CR.
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Graf 2
Grafy ¢asovych rad, Polsko
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Poznamka: Proménné GDP a M jsou v mid. PLN.
Zdroj: Vlastni vypocet v EViews.

Vysledky testil jednotkovych kofend jsou uvedeny v tabulce 2 — opét ADF test
v prvnim fadku pro jednotlivé proménné a Phillips-Perrontv test v fadku druhém.
V troviiovych hodnotach vysly na 5% hladin¢ vyznamnosti v§echny proménné nesta-
cionarni. Ménovy kurz je dle ADF testu stacionarni (i kdyz p-hodnota je pomémné vyso-
ka).” Dle Phillips-Perronova testu je ovSem fada nestacionarni. Z divodu homogenity
transformaci tudiz budeme stacionarizovat také tuto proménnou. Za stacionarizujici
transformaci byly opét zvoleny 1. diference logaritmt, kromé urokové sazby, kde byla
data transformovana pfimo na 1. diference. V tabulce 3 dale vidime, Ze vSechny ¢asové
fady jsou po uvedené transformaci stacionarni. U GDP a M byla prokazana staciona-
rita dle Phillips-Perronova testu.

7  Z grafu je také ziejmé, ze vysledky testi mohou byt do jisté miry determinovany zvolenym ¢asovym
intervalem, pro ktery je casova fada na stacionaritu testovana.
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Tabulka 2
ADF a Phillips-Perronovy testy pro data Polska

UROVNE t-statistika p-hodnota* DIF-LOG t-statistika | p-hodnota*
GDP 0,20 0,971 GDP -2,62 0,095
-0,01 0,954 -7,41 0,000
CPI -1,12 0,701 CPI -3,43 0,014
-1,52 0,520 -3,23 0,023
IR -2,74 0,073 IR -3,73 0,006
-2,60 0,100 -3,73 0,006
ER -3,16 0,028 ER -6,38 0,000
-2,46 0,131 -6,28 0,000
M 1,71 1,000 M -2,58 0,102
1,28 0,998 -7,92 0,000
COM -0,75 0,824 COM -6,26 0,000
-0,57 0,869 -5,07 0,000

*MacKinnon (1996), jednostranné p-hodnoty
Poznamka: Kritické hodnoty -3.54 (1%), -2.91 (5%), -2.59 (10%), IR neni logaritmovana
Zdroj: Vlastni vypocet v EViews

5. Empiricky model a vystupy

Do VAR modell nebyly v roli exogennich proménnych pouzity zadné nula-jednotkové
proménné pro redukei vlivu odlehlych pozorovani, protoze tyto zasahy mohou ovliv-
novat funkce odezvy. Jak jiz bylo uvedeno, pouZili jsme vSak jednu exogenni promén-
nou, kterou je index svétovych cen COM. Smyslem zahrnuti zahrani¢nich ukazatelt
do role exogennich proménnych je snaha zafixovat v modelu zahranic¢ni Soky a zahra-
ni¢ni vyvoj a zaméfit se tak pouze na monetarni Soky dané ekonomiky s ohledem
na vyvoj v zahrani¢i. Autofi zpravidla za exogenni proménné voli svétové ukazatele
typu sazba FED, svétové ceny zbozi atp. a dale némecké ukazatele, jako urokovou
sazbu, produkt a ménovy kurz odrazejici vyznam Némecka v oblasti exportu. Pro
vyznam role Bundesbanky v regionu uzivaji jako exogenni proménné ro¢éni EURIBOR
a index svétovych cen komodit. Canova a Pappa (2003) zafazuji cenu ropy® k zachy-
ceni agregatnich nabidkovych efektl, agregatni miru nezaméstnanosti a urokovou
sazbu — 3M EURIBOR k zachyceni agregatnich poptavkovych efekti daného regionu.
Peersman a Smets (2001) uvadéji index svétovych cen komodit, redlny HDP USA
a nomindlni kratkodobou urokovou sazbu USA — divodem je dle autor potieba
zachytit zmény ve svétové poptavce a inflaci, k feSeni cenovych puzzle efekti.

Vsechny modely byly odhadovéany s troviiovou konstantou. Maximalni délka
zpozdéni byla v kazdém VAR modelu zvolena dle hodnot informacnich kritérii modi-
fikovanych pro vicerozmérné systémy a dalSich charakteristik.

8  Index svétovych cen velmi silng koreluje s vyvojem cen ropy, zahrnujeme tudiz pouze jednu
z proménnych.
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5.1 Volba maximalni délky zpozdéni

Pro ¢tyfrovnicovy VAR model se jevi dle Schwarzova (SC) a Hannan-Quinnova
(HQC) kritéria jako vhodné zahrnout do modelu pouze jedno zpozdéni, Akaikeho
informacni kritérium (AIC) naznacuje odhadovat model se tfemi zpozdénimi, coz je
z hlediska modelovani transmisniho mechanismu vhodnéjsi, potfebujeme totiz obsah-
nout v modelu dynamiku, kterd odrdzi zpozdéni mezi vychozim impulsem ze strany
centralni banky a vlivem na konec¢né cile.

Pro pétirovnicovy VAR model SC a HQC kritéria doporucuji také pouze jedno
zpozdéni, AIC kritérium pak naznacuje odhadovat model s vice nez péti zpozdénimi.
V odborné literatute byva uvadéno, ze délka zpozdéni mtize byt 12 az 18 mésict (napf.
Revenda 2011). VAR modely s péti a vice zpozdénimi vSak vykazuji zvinéné a stati-
sticky nevyznamné FO — byla proto zvolena varianta se tfemi zpozdénimi pro CR
(v tomto piipade€ vSak FO nejsou oproti variant¢ VAR(4) vyznamné odlisné) a varianta
ttech zpozdéni pro Polsko (zde vykazovaly funkce odezvy konstruované z VAR(4)
stiidani znamének a byly tudiz t€Zko interpretovatelné).

Zékladni informace o vystupech &tyfrovnicového VAR(3) modelu pro Ceskou
republiku jsou uvedeny v tabulce 3, pro Polsko pak v tabulce 4. Jsou zde k nahlédnuti
koeficienty determinace a dale statistickd vyznamnost jednotlivych regresorii kazdé
z rovnic. Proménné jsou po transformaci, viz sekce Data.

Tabulka 3 ;
Vystupy VAR(3) modelu pro CR
PROMENNA ZPOZDENI GDP CPI IR ER
GDP 1 * * *
2 * ok
3 ok
CPI 1 * *
2 .
3 * o
IR 1 ok ok ok
2
3 *
ER 1 ok ok *
2 *x
3 *
COoM R ok * ok
R? 0,56 0,44 0,60 0,65

Poznamka: statisticka vyznamnost regresor(i na hladiné vyznamnosti:***(1%), **(5%), *(1%)
Zdroj: Vlastni vypocet v EViews
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Tabulka 4
Vystupy VAR(3) modelu pro Polsko

PROMENNA ZPOZDENI GDP CPI IR ER
GDP 1
2
3
CPI 1
2
3 "
R 1
2 -
3 . .
ER 1
2
3
COM -
R? 0,32 0,60 0,54 0,34

Poznamka: statisticka vyznamnost regresort na hladiné vyznamnosti:***(1%), **(5%), *(1%)
Zdroj: Vlastni vypocet v EViews

5.2 Analyza funkci odezvy
5.2.1 Pouzité identifikace

K vybéru identifika¢nich schémat byly vychozi tyto pfedpoklady:

— v modelu vystupuji tfi transmisni kandly: trokovy, kurzovy a ménovy,

— HDP reaguje na monetarni Soky s maximalnim zpozdénim, nejkratsi frekvence
vykazovani dat je Ctvrtletni,

— pro malé oteviené ekonomiky se predpokladd, Ze ménové kurzy mohou okamzité
reagovat na monetarni Soky a monetarni politika na zmény kurza.

Vétsinou autoii zahrnuji do modelll penézni zdsobu ve formé¢ ménovych agregati.
Existuji vSak také studie, kde ménové agregaty mezi endogenni proménné zahrnuty
nejsou, napi. Anzuini a Levy (2007), Arnostova a Hurnik (2005), Bisova (2013). V této
studii analyzujeme Ctyfrovnicovy a pétirovnicovy model, pfi¢emz vektor endogennich
proménnych rozsifujeme pravé o vybrany ménovy agregat. Vzdy pfitom aplikujeme
rekurzivni a nerekurzivni identifikacni schémata. VSechny modely obsahuji uroviové
konstanty a dale index svétovych cen v roli exogenni proménné. Zahrnutim uvedené
exogenni proménné se snazime vyhnout riziku chybné intepretace spojené se zaménou
reakce proménnych na domaci a zahrani¢ni exogenni $oky.’

9 Mize se jednat o zahrani¢ni monetarni Soky, ale tfeba také ropné Soky atd.
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V prvni fadé¢ odhadujeme VAR model se ¢tyfmi endogennimi proménnymi.
Nerekurzivni identifika¢ni schéma ma tvar

1 0 0 0 b, 0 0 0
a, 1 0 0 0 b, 0 0
A — 21 , B _ 22 , (5)
0 a, 1 a, 0 0 b, 0
a, a, a; I 0 0 0 b,
kde vektor endogennich proménnych
¥. =(9dp,, Cpiy, it er,). (6)

Rekurzivni schéma CHD obsahuje shodny vektor endogennich proménnych ve stej-
ném poradi. Proménné jsou transformovany zpisobem, jak bylo uvedeno v sekci Data.

Dale jsme odhadli pétirovnicovy VAR model, ktery byl rozsifen o ménovy agregat
MI. Nerekurzivni schéma ma tvar

1 0 0 0 O b, 0 0 0 0
a 1 0 0 0 0 b, 0 0 O
A=/ 0 a, 1 a, 0/, B={[0 0 b, 0 0]’ )
a, a, a, 1 0 0 0 0 b, O
_aSI a52 a53 a54 1_ L 0 0 0 0 b55_

s vektorem endogennich proménnych
y, = (gdp,,cpi,,ir,,er,,m,). ®)

Alternativné aplikujeme také modifikace forem (5) a (7), kde uvazujeme a,, =0
namisto a;, =0.

Nerekurzivni identifikaéni schémata (5) a (7) ptredpokladaji simultannost mezi
urokovou sazbou a ménovym kurzem a dale situaci, kdy monetarni autorita sleduje
soucasnou uroven cen, kdyZ se rozhoduje o nastaveni ménové-politickych nastroji
sméfujicich ke stimulaci urokovych sazeb v rezimu cilovani inflace. Borys, Horvath
(2008) uvazuji opacnou situaci, kdy centralni banka zakladd sva rozhodnuti spise
na soucasné urovni produktu nez cen, (tj. a3, = 0 namisto a;; =0 ). V této studii porov-
navame na sou¢asnych datech uveden¢ piistupy. Dopliime jeste, Ze parametry @ jsou
neomezené.

5.2.2 Funkce odezvy pro Ceskou republiku

Graf 3 obsahuje vybrané funkce odezvy na pozitivni exogenni Sok v urokové sazbé
(tj. monetarni restrikci) velikosti jedné smérodatné odchylky pro ¢tyirovnicovy model
se 3 zpozdénimi. Matice grafti obsahuje jednotliva identifikacni schémata ve sloup-
cich a odezvy vybranych proménnych v fadcich. V prvnim sloupci jsou obsazeny
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odezvy pro rekurzivni schéma (model 1), ve druhém a tfetim sloupci jsou pak vystupy
pro nerekurzivni identifika¢ni formy popsané v predchozi sekci — model 2 kopiru-
jici schéma (5) a model 3 schéma (5), kde , namisto a,, = 0.V prvnim fadku
jsou sestaveny funkce odezvy hrubého domaciho produktu, ve druhém fadku indexu
spotiebitelskych cen a ve tfetim pak ménového kurzu. Nase predpoklady tykajici se
znamének reakci uvedenych ukazatelti na monetarni restrikei jsou nasledujici: cenova
hladina klesa, produkt neroste (klesa, pfipadné se neméni) a ménovy kurz apreciuje
v ramci rezimu flexibilniho ménového kurzu.

Pro prvni a druhy model jsme obdrzeli podobné vystupy funkci odezvy na jednot-
kovy exogenni Sok v urokové sazbé. Treti model vykazuje urcité odlisnosti. Vystupy
pro prvni dva modely ukazuji, Ze uvedend monetarni restrikce je nasledovana apre-
ciaci ménového kurzu po piiblizné€ 5 obdobi od impulsu a dale depreciaci. Apreciace
dosahuje svého maxima 1-2 obdobi od impulsu, coz je v souladu s podminkou nekryté
urokové parity'® (v souladu s touto teorii se také predpoklada, Ze v navaznosti na kladny
urokovy diferencial dojde v budoucnu k depreciaci mény). Z vystupt funkci odezvy
je zfejmé, ze apreciace s Casem slabne, coz koresponduje s teorii nekryté urokové
parity s endogenni rizikovou prémii."" S nartistem trokovych sazeb dochazi k ptilivu
spekulacniho kapitalu ze zahranici, ktery se vSak po urcité dobé zbrzdi, nebot’ nariista
rizikova prémie souvisejici s vysokym procentem spekulacnich aktiv drzenych v port-
foliu v jedné méné. Apreciace se tak po urc¢ité dob¢ zastavuje a ménovy kurz se vraci
zpatky na svou pivodni uroven. Ceny klesaji po ptiblizné¢ 3 Etvrtletich perzistence,
kterad naznacuje strnulost cen. Pokles nabyva vrcholu kolem 6. ¢tvrtleti od impulsu,
coz je konzistentni s naSim predpokladem zpozdéni v rdmci transmisniho mechani-
smu, kdy dochazi k dopadu zmén na cilové ukazatele v horizontu mezi 12 a 18 mésici
od impulsu. Produkt klesa s minimem po piiblizn¢ jednom roce od vpusténi jednotko-
vého exogenniho Soku, coz je opét v souladu s predpoklady.

Oproti prvnimu a druhému modelu, téeti model vykazuje jiné reakce. Tempa rtustu
HDP a ménového kurzu jsou velmi tézko interpretovatelnd, nebot’ dochazi k opakova-
nym zm&ndm znamének reakci v prib&hu modelovaného horizontu. Nicméné, v piipadé
meénového kurzu nastava apreciace okamzité po exogennim impulsu v trokové sazbg.
Opacné reakce produktu jsou patrné v delsim horizontu. Ceny klesaji, kromé mirného
nartstu mezi 8. a 10. obdobim od impulsu. Minima je dosazeno kolem 2. ¢tvrtleti
od impulsu.

Prvni dva modely nabizi podobné vysledky, které jsou v souladu s naSimi pted-
poklady a s vystupy tady studii, které se zabyvaji obdobnymi analyzami. Tteti model
poskytuje nepatrné odlisné odezvy, mén¢ konzistentni s nasimi predpoklady a hiife
interpretovatelné v pripadé nékterych proménnych. Neobdrzeli jsme shodné vystupy

10 Kim (2005) uvadi, ze situace, kdy dochazi v reakei na restriktivni Sok ménové politiky k apreciaci
ménového kurzu, kterd je nasledovana depreciaci, ale trva dlouho a svého vrcholu dosahuje se
zpozdénim, nikoliv okamzité, se nazyva delayed overshooting puzzle a je v rozporu s modelem
strnulych cen v oteviené ekonomice a podminkou nekryté tirokové parity.

11 Napi. Mandel a Tomsik (2008).
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jako Borys a Horvath (2008), coz muze byt disledek odlisného vzorku, jiné mnoziny
exogennich proménnych a uzitim jiné definice produktu (HDP namisto mezery
produktu). Déle je ziejmé, ze FO jsou velmi citlivé na strukturu matice A, ktera identi-
fikuje vztahy mezi strukturnimi disturbancemi a rezidui redukované formy.

Graf 3
Funkce odezvy pro model se étyfmi endogennimi proménnymi, CR
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Zdroj: Vlastni vypocet v EViews

Dale byl odhadnut pétirovnicovy VAR model o tfech zpozdénich, kde jsme rozsitili
mnozinu endogennich proménnych o ménovy agregat M1.

Reakce jsou obdobné, jako pro ¢tyfi endogenni proménné, rozdily nejsou statis-
ticky vyznamné. V modelu 2 miizeme zaznamenat mirny nartst produktu v prvnich
dvou obdobich od impulsu, intervaly spolehlivosti pfedpovédi kumulovanych hodnot
FO jsou relativné Siroké, cenové puzzle efekty se zdaji byt v rozSifeném modelu
o piiblizné¢ jedno obdobi del$i, reakce ménového kurzu se pak v obou modelech
prekryvaji. Reakce penézni zasoby se napii¢ modely nepatrné lisi, zejména v mode-
lech 1 a 2 ve srovnani s modelem 3. Modely 1 a 2 jsou v pfevazné ¢asti horizontu
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v souladu s predpoklady, tj. ménovy agregat reaguje na monetarni restrikci poklesem.
Pouze kolem 7. a 10. ¢tvrtleti dochazi k mirnému nartstu pti postupném piechodu
do rovnovahy. V modelu 3 je pak FO v ¢asti horizontu v rozporu s nasimi piedpoklady.

Oba pripady, ¢tyt i péti endogennich proménnych, Ize oznacit za pomérné stabilni,
nebot’ FO 1 intervaly spolehlivosti pfedpovédi konverguji k rovnovaze maximalné
kolem 15 c¢tvrtleti od impulsu. Intervaly spolehlivosti kumulovanych hodnot FO jsou
ovSem v nékterych ptipadech, zejména u pétirovnicového modelu, pomérné Siroké,
coz je zfejmé dusledkem diferencovani, kratkych ¢asovych fad a fady nevyznamnych
parametrii v odhadnutych modelech. Dale jsme zaznamenali pomérné¢ silny vliv kurzo-
vého kandlu, coz souhlasi s pfedpoklady malé oteviené ekonomiky.

5.2.3 Funkce odezvy pro Polsko

Graf 4 zobrazuje shodnou situaci s grafem 3, tj. VAR(3) o 4 endogennich proménnych,
v tomto piipadé pro Polsko. V Polsku je aplikovana jednotna ménova politika od roku
1999, vcetné ménového kurzu pak od 2000. Pro srovnani s Ceskou ekonomikou
a vzhledem k ne ptili§ vyraznym rozdilti oproti kratSimu vzorku (kromé SirSich inter-
vall spolehlivosti ptedpovédi FO) odhadujeme modely opét za obdobi 1998-2012.
Struktura matice grafli je shodna se sekci 5.2.2.

Srovname-li grafy 3 a 4 vidime, Ze funkce odezvy jsou témét shodné. V pripadé
polské ekonomiky jsou funkce odezvy hladsi a intervaly spolehlivosti ptedpovédi
nepatrng Sirsi. Pribéh je vSak az na nepatrné rozdily shodny. V modelu 1 a 2 zazna-
menavame oproti CR kratky pozitivni vykyv v proménné GDP kolem 11 é&tvrtleti
od impulsu. V modelu 3 je pak proménna GDP v celém horizontu v oblasti tempa riistu
(coz je v rozporu s nasimi piredpoklady). Strnulost cen v modelech 1 a 2 je o jedno
obdobi delsi nez v piipadé CR. Zbylé funkce odezvy nejsou vyznamné odli§né, pouze
v piipadé ménového kurzu pro model 3 dochazi od 3. ¢tvrtleti od impulsu ke konti-
nudlnimu nardstu, na rozdil od Ceské ekonomiky, kde dochdzi k dal§imu stfidani
znamének.
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Graf 4
Funkce odezvy pro model se ¢tyfmi endogennimi proménnymi, Polsko
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Opét byla odhadnuta i verze s péti endogennimi proménnymi. FO se oproti vari-
ant¢ se 4 endogennimi proménnymi pfilis nelisi. Reakce ménového agregatu odpovida
situaci pro CR.

V obou piipadech, CR i Polska, jsme zaznamenali rozkolisangjsi FO v pétirov-
nicovém modelu oproti verzi se 4 endogennimi proménnymi, coz je ziejm¢e disled-
kem vétSiho poctu statisticky nevyznamnych parametri regresort v $ir§Sim modelu
a poklesu stupiiti volnosti v dusledku narastu poctu vysvétlujicich proménnych.

6. Zavér

Pro dvé zvolené ekonomiky, Ceskou republiku a Polsko, jsme odhadovali &tyf
a pétirovnicovy SVAR model se tfemi riznymi identifika¢nimi schématy rekurziv-
niho i nerekurzivniho charakteru. Pro CR jsme zvolili ¢asovy vzorek z jednotné
ménové politiky zaginajici roku 1998, kdy CNB piistoupila k rezimu cilovani inflace.
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Ackoliv Polsko zacalo realizovat cilovani inflace az v roce 1999, nezaznamenali jsme
vyznamné rozdily ve funkcich odezvy na exogenni Soky pii uziti shodného vzorku jako
pro ¢eskou ekonomiku oproti krat$im vzorkiim zac¢inajicim rokem 1999 ¢i 2000, kdy
Polsko vyhlasilo rezim volného floatingu. Funkce odezvy pro ob¢ analyzované ekono-
miky nevykazuji co do tempa konvergence vyznamné odli$nosti. V obou pfipadech
jsme pfitom ziskali vystupy funkci odezvy odpovidajici predpokladim ekonomické
teorie. Pfi srovnani tfech zvolenych identifika¢nich schémat v SVAR jsme dospéli
k zavéru, ze funkce odezvy mohou byt velmi citlivé na zpisob identifikace.

V ptipadé Ceské republiky i Polska byl déle prokazan pomérné znaény vliv kurzo-
vého kanalu (v CR o néco silngjsi). Silny vliv kurzového kanalu v ptipadé malych
otevienych ekonomik souhlasi s predpoklady a provedenymi studiemi. Obdobné
Anzuini a Levy (2007) eviduji silnou roli kurzového kandlu v rdmci transmisniho
mechanismu v analyzovanych ekonomikach. Ganev et al. (2002) povazuji kurzovy
kanal za nejsilngjsi kanal ménové politiky v zemich CEE (Central and Eastern Europe).

Je zfejmé, ze kumulativni funkce odezvy obsahuji pomérné Siroké intervaly spoleh-
livosti predpovédi, coz v nékterych ptipadech €ini jejich interpretaci obtizngjsi. Je to
dasledek zejména tady statisticky nevyznamnych parametrd v modelech se 3 zpoz-
dénimi a relativné kratkych ¢asovych tad a jejich transformacemi, které jsou k odha-
dim pouzity. Zahrnutim niz§iho fadu maximalni délky zpozdéni vSak nejsme schopni
obsahnout ty vlivy v ramci transmisniho mechanismu ménové politiky, které probihaji
pravé pies delsi zpozdéni. Disledkem jsou puzzle efekty ve funkcich odezvy, které se
snazime vhodnou alternativni specifikaci eliminovat.

Vysledky analyzy jsou pouZzitelné pro hospodaiskou politiku, zejména pro zkou-
mani dopadt zmén v ménové politice.
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COMPARISON OF THE MONETARY TRANSMISSION MECHANISMS
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Abstract

For the purpose of monetary policy analyses dynamic multivariate models are usually applied.
The reason is the presence of significant lags between an action and the appropriate effects in
the economy. We use the concept of structural VAR models, widely used approach next to the
DSGE and simultaneous equations models. We estimate four and five variable VAR containing
the key macroeconomic indicators and identify monetary transmission mechanism using SVAR.
Using different identification schemes and impulse response functions we compare the effect of
a restrictive monetary policy shock on the set of analyzed variables, especially price level. We also
compare the results of defined models for the Czech and Polish economies, that both intend to
enter EMU. To avoid the possibility of a price puzzle effect, as a result of mixing policy regimes in
the sample period, we use data from single monetary policy regime starting 1998, when the Czech
central bank switched to the inflation targeting regime. The results indicate high sensitivity to the
identification schemes in SVAR and not significant differences between responses to monetary
policy shock in CR and Poland.
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policy, SVAR, transmission mechanism
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