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Poptavka po penézich v CR (M1)

Martin MELECKY*

Uvod

Jednim z témat, které jsou predmétem makroekonomickych analyz nej-
déle, je funkce agregatni poptavky po penézich. Spolu s tim, jak rostla teo-
reticka a empiricka popularita monetarizmu v 70. letech, vétsina zemi (ze-
jména rozvinutéj$i trzni ekonomiky) vénovala vice pozornosti pohybim
penéznich agregati. Ve snaze stlacit relativné vysokou inflaci sniZzenim in-
fla¢nich oéekavani zavedla prevazna ¢ast téchto zemi do praxe oznamovani
rustu penézni zasoby.

Pres puvodni teoretickou atraktivitu této myslenky ptinesly zkusenosti
s pouzivanim penéznich agregata jako cilti nebo jako indikatord monetarni
politiky zklamani. Finanéni inovace a zmény regulac¢nich opatieni nebo je-
jich opousténi ¢asto silné zdeformovaly ¢i prinejmensim zkreslily vztahy
v penéznim (finanénim) sektoru. Nemalo zemi jiz proto bud opustilo cilo-
vani penézni zasoby uplné, jako v pripadé Kanady, Nového Zélandu a Svéd-
ska, nebo alesponi snizilo dualezitost cilovani penézni zasoby ve vztahu
k ostatnim agregatnim veli¢inam ¢i indikatoram. Tuto zkuSenost sdili rov-
néz Ceska republika.

Analyza poptavky po penézich poskytuje komplexni pohled na vazby jed-
notlivych veli¢in tohoto trhu. Mze osvétlit vahu jednotlivych indikatora ¢i
navrhnout relevantnéjsi typy modelt predikce inflace — coz je zadouci ze-
jména v rezimu cilovani inflace s nutnosti realizovat monetarni politiku za-
méienou do budoucna (forward-looking policy) se zohlednénim zpozdéni
ucinku opatifeni monetarni politiky — a zejména pak osvétlit schopnost jed-
notlivych veli¢in analyzovaného vztahu odstranovat nerovnovahu (money
gap) (napt. (Laidler, 1993), (Atta-Mensah, 1996)) na trhu pfislusného pe-
nézniho agregatu.

Tento zamér viak vyzaduje komplexni modelovani celého systému uva-
zovanych proménnych. Modelovani poptavky po penézich (citlivosti pii-
slugného penézniho agregatu na zohlednéné veli¢iny) muze dokreslit vahu
informaci pochazejicich z penézniho trhu (obzvlasté jejich komparaci s de-
terminantami pochazejicimi z trhu statkh) pro determinaci vyvoje inflace,
a tim zefektivnit konstrukci modelt inflace.

* Ekonomicka fakulta VSE-TU Ostrava (martin.melecky@vsb.cz)
Tato préce je souddsti vyzkumu v rameci GACR 402/00/1166.

Autor dékuje za cenné ptripominky a naméty Liboru Coufalovi, Martinu Machackovi, Matousi
Cervenkovi a Viktoru Kotlanovi, dvéma posledné jmenovanym rovnéz za poskytnuti nékterych
dat.
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Ekonomicka teorie

Primarnim motivem poptavky po penézich je potieba financovat trans-
akce, drzba penéz z divodu financovani neoéekdvanych vydaji a rozhod-
nuti drZzet bohatstvi ve formé penéz, které muze byt vysvétlovano at uz podle
Keynesova spekulativniho motivu drzby penéz, nebo obecnou teorii portfo-
lia. Co se tyka transakéniho a opatrnostniho motivu poptavky po penézich,
proménné aproximujici rozsah transakeci jako dichod, vydaje ¢i bohatstvi
nebo proxy proménné aktivity jsou klicovymi proménnymi v jakékoli rov-
nici poptavky po penézich. Baumolova-Tobinova inventarni teorie trans-
akéni poptavky implikuje inverzni vztah mezi poptavkou po penézich a al-
ternativnimi naklady drzby penéz, které mohou byt aproximovany uro-
kovou sazbou ¢i vektorem urokovych sazeb. Spekulativni motiv poukazuje
rovnéz na negativni vztah poptavky po penézich a urokovych sazeb, zatimco
portfoliové modely zahrnuji pozitivni vztah poptavky po penézich k vlastni
urokové mite a negativni vztah k vynostim alternativnich (substitu¢nich)
aktiv.

V souhrnu tedy lze ¥ict, Ze penize mohou byt podle moderni ekonomie po-
ptavany nejméné ze dvou duvodd, a to jako zdroj ¢i rezerva vyhlazujici di-
ference mezi prijmy a vydaji a jako jedno z portfoliovych aktiv. Oba tyto da-
vody vedou k specifikaci dlouhodobé poptavky po penézich, kdy poptavana
nomindalni penéZni zdsoba (M%) z4visi na drovni cen (P), proménné vyjad-
fujici rozsah transakei (1), inflaci (p) a vektoru (R) vynosnosti riznych ak-
tiv:

M'=g (P Lp R

Predpoklada se, Ze funkce g je jednotkové homogenni vzhledem k P, éimz
se rozumi, Ze jednotlivé subjekty nepodléhaji penézni iluzi (jez roste vzhle-
dem k I a klesa vzhledem k p) a tém elementim R, jeZ jsou spojeny s ak-
tivy vylouéenymi z proménné M a rostou vzhledem k elementim R zahr-
nutym v M. Vzhledem k tomu, Ze lepsi vysledky jsou dosahovany odhadem
nominalni poptavky po penézich (Hoffman — Rasche, 1996), budeme se za-
byvat odhadem praveé této poptavky. Obecna specifikace modelu je bézné za-
pisovana v log-linearnim tvaru vyjma turokovych sazeb a inflace, ktera je
¢asto v empirickych pracich z modelu vytnata pro slabou dodate¢nou vy-
svétlovaci schopnost vzhledem k nomindlnim drokovym sazbam. U nékte-
rych agregatt vSsak muzZe fungovat jako proménna alternativniho vynosu
z redlnych aktiv.

Vybér dat a popis proménnych

Jako métitko penézni zdsoby pouzijeme ociStény agregat M1 po zpétnych
upravach, tak jak je publikovan Ceskou narodni bankou. D4 se tedy ¥ici, Ze
pujde o odhad (spiSe) transakéni poptavky po penézich. Tento vybér je pod-
minén dostupnosti dat aproximujicich alternativni naklady drzby aktiv
agregatu M1. V Ceské republice se predpoklada, Ze inflace je vice spojena
s penézni masou M2, coZ mél vybér agregatu M1 a vliv nerovnovahy na
tomto trhu na dynamiku cen budto potvrdit, nebo zpochybnit.

Aproximaci rozsahu transakci probihajicich v ekonomice na agregatni
urovni, a tim i jeji aktivity lze provést pomoci veliéin, jako je hruby domaéci
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produkt (GDP), domaci absorpce (AE), index pramyslové vyroby (IPP) nebo
soukroma spotieba, ktera by méla byt proxy proménnou za permantni du-
chod (Laidler, 1993), (Klacek — Smidkova, 1995). Jak uvadi napt. Sommer
(1997), pro pripad oteviené ekonomiky je nutné upravit domaci GDP o ob-
chodni bilanci. Tento piistup Sommer aplikoval na kvantitativni teorii pe-
néz. Po takovéto ipraveé jsou pak penize svazany s vyvojem agregatni na-
bidky, a ne vystupu, ponévadZ penize mohou byt — obzvlasté v oteviené
ekonomice typu CR — pouzity na zbozi a sluzby z dovozu, pri¢emz export
netvoii souéast domadci agregatni nabidky. Jako dobra aproximace se rov-
néz jevi index primyslové produkce (Marashdeh, 1997), (Hanousek — Ku-
bin — Tama, 1995), ktery je dostupny za delsi ¢asové obdobi a je publikovan
s vétsi frekvenci. Jako alternativni feSeni se pak muze osvédcéit konstrukce
vazenych indext napi. stavebni a pramyslové produkce nebo rozpoéet kvar-
talni hodnoty domacich agregatnich vydaji podle jednoho ze zminovanych
indext. Jednotlivé agregatni veli¢iny, zejména v tranzitivnich ekonomikach,
jsou vSak pii takovéto alteraci mnohdy spojeny s vétsi ¢i mens$i mirou ne-
presnosti. Jako problémovy se jevi napt. rozpad nékterych velkych podniki,
kdy bylo vnitropodnikové bezpenézni vyporadani nahrazeno vertikalnim te-
tézcem transakci vyZadujicich dodateéné penézni prostiedky.

Protoze je zZadouci odhadovat systém, ktery obsahuje co nejvice pozoro-
vani, jsou — nehledé na jiné atributy — del$i ¢asové rady, stejné tak jako data
mésiéni oproti dattum kvartalnim preferovanéjsi.! Rovnéz vliv dodateénych
pozorovani zahrnutych do VAR-modelu? nemé tak podstatny vliv na su-
marni regresni koeficienty, jako je tomu u kvartalnich ¢asovych trad, a pri-
spiva tak ke stabilité a srovnatelnosti odhadu.

Jako proménnou urcujici cenovou droven pouZijeme index spotiebitel-
skych cen (CPI) z divodu vétsi koncentrace ménové politiky na tento index.
Zaménitelnym indexem by mohl byt deflator agregatnich vydaja, ma vsak
ponékud jiné charakteristiky. Jestlize chceme modelovat prostiedi, v némz
dochéazi pouze k ristu cen, a neuvazujeme-li zménu struktury produkce,
pak bude vhodnéjsi pouziti CPI-indexu a v piipadé sou¢asného zohlednéni
obou faktorda bude preferovanéjsi deflator agregatnich vydaji. Za podminky,
ze chceme vypozorovat vliv dlouhodobého vztahu velié¢in formujicich po-
ptavku po penézich na dynamiku cenové hladiny, je pro vyuziti téchto po-
znatkua preferovanéjsi pouziti CPI-indexu nebo CPIx-indexu (ten vzhledem
ke kratkosti dostupné ¢asové rady nezohlednujeme).

Vlastni vynos aktiv spadajicich do agregatu M1 zde bude piedstavovat
urokova mira z neterminovanych vkladd a alternativni naklady drzby pe-
néz pak predstavuje tirokova mira ze stiednédobych terminovanych vkladu.

1 Je tireba vzit do duvahu argumentaci, Ze piednéjsi je délka ¢asového obdobi, za které jsou dana
data dostupnd, pied frekvenci téchto dat. Vzhledem k tomu, Ze mési¢ni data jsou dostupna za
delsi ¢asové obdobi a CNB monitoruje vyvoj mési¢nich hodnot inflace a penézni zasob, hovoii
i tyto atributy ve prospéch uziti mési¢énich dat.

2 Jde o zcela bézny zpusob modelovani systému, v némz existuje vice endogennich proménnych
(systém vsak muze obsahovat rovnéz proménné exogenni). Pfedpoklada se, Ze vyvoj jedné endo-
genni proménné ovliviiuje vyvoj endogennich proménnych ostatnich (V-vektor), a to s riznou dél-
kou zpozdéni, a zdroven sama endogenni veli¢ina je determinovéna hodnotou svych zpozdénych
hodnot (AR - autoregression process). Vétsina softward vSak neumoziiuje modelovani riznych
zpozdéni jednotlivych veli¢in, a tudiz sniZuje efektivnost odhadu této metody. Podrobny popis to-
hoto modelu 1ze nalézt napi. v (Harris, 1995).
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Alternativou by mohlo byt i pouziti odpovidajicich sazeb PRIBOR; ty jsou
vSak dosti odtrzeny od agregatni uirovné a jsou relevantni spiSe jen pro ban-
kovni sektor. Také vynosy ze statnich obligaci, které jsou ¢asto pouzivany
jako sazba z alternativnich aktiv, nejsou adekvatnim méritkem z davodu
pomérné uzavienosti tohoto trhu a nizké obchodovatelnosti téchto aktiv ve
vétsiné segmentt ¢asového spektra.? Dale v této praci budeme za alterna-
tivni naklady drzby penéz povazovat rozdil primérnych sazeb ze stiredné-
dobych terminovanych vkladd a primérnych sazeb z neterminovanych
vkladt uvadénych jako difR.

Vsechny proménné kromé difR budou v této praci vystupovat v logarit-
mickém tvaru, aby bylo mozné interpretovat koeficienty ve smyslu elasti-
city k vysvétlované proménné.

Vétsi éast penézniho agregatu M1 byla — zohledniujeme-li celou ¢asovou
fadu — drzena firemnim sektorem; tomu odpovida volba Skalové proménné.
Cenova hladina je v tomto piipadé mérena CPI, coz jsme zduvodnili vétsi
koncentraci ménové autority na tento index. Nicméné se zde muze jevit jako
vice vyhovujici z hlediska konzistentnosti pouziti PPI-indexu. Alternativné
lze pristoupit k dezagregaci M1 na sektor doméacnosti a firemni sektor
a k pouziti s aplikaci raznych Skalovych veli¢in (maloobchodni trzby (pro
domaécnosti), IPP (pro firmy)), rizného méfeni cenové hladiny (CPI (do-
maécnosti), PPI (firmy)). Dezagregace je rovnéz moznd u drokovych sazeb
(zejména alternativnich nakladu). Tento postup by mohl prispét k vétsi vy-
svétlovaci schopnosti takovychto modelt, popt. k jejich lep§imu souladu
s ekonomickou teorii; to by v8ak bylo dosazeno za cenu opusténi agregatni
urovné.

Test stupné integrace dat

Pro stanoveni pravdépodobné urovné integrace jednotlivych ¢asovych fad
jsme pouzili Dickeyho-Fulleriv ADF-test a Philipstv-Perronuv test. Vy-
sledky jsou uvedeny v tabulce 1.

Diferencial iurokovych sazeb na strednédoba depozita a neterminovanych
urokovych sazeb se jevi podle obou testt jako I(1), stejné tak index pramy-
slové produkce, ktery vSak byl akceptovan ADF-testem jako I(1) jen na 10%
hladiné vyznamnosti. Rozpor mezi testy nastava u penézni zasoby M1 a in-
dexu spotiebitelskych cen. Obé tyto proménné jsou podle ADF-testu inte-
grovany stupné 1(2), kdezto PP-test silné zamita hypotézu I(2) dokonce na
1% hladiné vyznamnosti.*?

Jelikoz hodnota ADF-statistiky se blizi kritické hodnoté na 10% hladiné
vyznamnosti a ¢asové Ffady M1 a CPI byly v dobé od roku 1993 zasaZeny
nékolika Soky v podobé deregulaci at uz cenovych, nebo deregulaci souvi-

3 P¥i pouziti kvartalnich udaju miiZze vyvstat otdzka, zda pouZit primérné urokové sazby za kvar-
tél, anebo urokové sazby konce posledniho mésice daného ¢tvrtleti. Podle autorova ndzoru je vy-
hodnéjsi pouziti druhé varianty, kdyz uvazime, ze M1 je stavova veli¢ina a je publikovédna jako
stav ke konci ¢tvrtleti, a nikoli jako pramérny stav za étvrtleti.

4V takovychto ptipadech je dobré pouzivat sou¢asné dalsi test, ktery by jako nulovou hypotézu
uvazoval nep¥itomnost jednotkového kotene; to je napi. KPSS-test (Kwiatowski, Philips,
Schmidt a Shin), (Hendry, 1995), technicky popis viz (Hoffman — Rasche, 1996). Tento test vSak
neni standardné p¥itomen v ekonometrickych softwarech, a proto je jeho pouziti technicky obtizné.
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TABULKA 1

proménna ADF-test zpozdéni PP-test
L # 2,4574 12 1,9682
d(Lm) 1,5835 12 10,0894***
a2(LM1) 7,1542** 10 23,0556***
LIPP 1,9832 13 4,6364***
d(LIPP) 1,7854* 12 12,6876***
d2(LIPP) 8,8591*** 11 21,4083***
LCPI 1,8963 14 2,2974
d(LCPI) 1,936 11 8,9955***
d2(LCPI) 4,3284*** 10 19,5881**
difR # 2,2658 12 1,163
d(difR) 2,6438"** 6 7,3786***
d2(difR) 5,1303*** 6 16,7287

*

poznamky: *, **, *** indikuji zamitnuti nulové hypotézy pfitomnosti jednotkového kofene na 10%, resp. 5% a 1% hla-
diné vyznamnosti.

# indikuje pfitomnost deterministického trendu. (Jako vysvétlujici proménna zde vystupuije ¢as, tzn. testo-
vani, zda je dana veli¢ina stacionarni ke konstantnimu rdstu smérnice trendu polozeného ¢asovou ra-
dou jednotlivych pozorovani. Zjisténi vyplyvajici z vysledki tohoto testu je pak nutné zohlednit pfi koin-
tegraéni analyze (vybéru vhodného typu modelu) a modelovani dynamiky takovéto ¢asové rady.

sejicich s pohybem kapitalu, které se daji zachytit impulznimi dummy pro-
ménnymi, a vzhledem k vyse uvedenym nedostatktim procedur co do strikt-
niho odliSeni stupnu integrace ¢asovych ¥ad budeme déale v této praci po-
vazovat tyto dvé fady za I(1).

Kointegrace

K uréeni dlouhodobého vztahu mezi agregatem M1, indexem pramyslové
produkce, indexem spotiebitelskych cen a irokovym diferencidlem mezi saz-
bou na stiednédoba terminovana depozita a neterminovana depozita jsme
pouZzili techniku Johansena a Juseliusové (1990), ktera umoznuje efektivni
odhad koeficienti svym komplexnim ramcem; je zaloZena na FIML (Full
Information Maximum Likelihood)-ptistupu, ktery je zobecnénim Engleova-
-Grangerova dvoustupnového piistupu.

Analyza kointegrace v zdsadé vychéazi z nasledujiciho VAR-modelu bez re-
strikei:

Ay, =2 TAy,_;+affy,_+ ¥d +u, (D

kde y, = (LM1, LIPP, LCPI, difR), I','Y = matice parametrd, 8 = 4 - r-matice
kointegracénich vektort, o = 4 - r-matice piislusnych koeficienta uprav ke

5 Mnohokrat citovany nedostatek sily (power, zamitédni nulové hypotézy méné, nez by bylo za-
douci) pro ADF-test a rozméru (size, tendence k ¢asté&jsimu zamitdani nulové hypotézy, nez by bylo
zadouci) pro PP-test p¥i aplikaci na kone¢né vybéry, které zdaleka nemaji asymptoticky charak-
ter, nastoluje otazku, ktery test uptednostnit. Stejné tak arbitrarné mozna aproximace trendové
staciondarniho d.g.p. (data generating process) za stochasticky d. g. p. v malych koneénych vybé-
rech (Campbell a Perron v (Harris, 1995)) jen dale zamlzuje odpovéd. A co vice, testy, jeZ nebe-
rou v uvahu zlom v deterministickém trendu nebo permanentni zménu konstanty, budou opét
zkreslovat svou ¢astéjsi akceptaci nulové hypotézy. Této mystifikace se 1ze zbavit zahrnutim kom-
pozitnich dummy proménnych do ADF-testu. AvSak p#i odliSeni stupna I(1) a I(2) integrace je
ziejmé relevantnéjsi pouzit impulzni dummy.
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TABULKA 2

Ho eigenvalue LR-max LR-trace
r=0 0,61 57,47 105,81*
r<=1 0,38 30,23** 48,32*
r<=2 0,17 13,64 18,09
r<=3 0,06 4,45 9,16
poznamky: 12 zpozdéni ve VAR-modelu
*, ** —indikuji zamitnuti nulové hypotézy na 5%, resp. 1% hladiné vyznamnosti.
TABULKA 3
L LIPP LCPI difR inpt
B 1 -1,128 0,892 0,108 5,84
iz 1 -1,932 0,885 0,037 1,83

pozndmka: vektorovy format odhadu dvou kointegracénich vztaht (vektort)

kointegra¢nimu vektoru, r = poéet kointegrac¢nich vektord systému, d = vek-
tor exogennich proménnych (D9612 (impulzni dummy)), u, = vektor rezidui
systému, L = zpozdéni VAR-modelu.

Vybér modelu, co se tyce zahrnuti deterministickych komponentd, jsme
provedli podle Pantulova principu navrhovaného Johansenem (1992). Vy-
sledkem je zahrnuti konstanty, nikoli v§ak trendu do kointegra¢niho vek-
toru. Zahrnuti dummy proménnych postihujicich proslé deregulace nebo za-
vedeni floatingu vypovidajici schopnost modelu nezlepsilo. Vysledky testu
koitegrace jsou uvedeny v tabulce 2.

Obé LR-statistiky indikuji pfitomnost dvou kointegraénich vektort, a to
i na 1% hladiné vyznamnosti, ktera je relevantnéjsi pro modely obsahujici
kratsi ¢asové rady, jelikoz trace- a max-statistiky maji tendenci odhadovat
vice kointegrac¢nich vektort pravé v malych vybérech s vétsim poctem pro-
ménnych a dlouhym zpozdénim.® Normalizované kointegraéni vektory na
LM1 jsou uvedeny v tabulce 3 ve vektorovém formatu.

Prvni vektor se zda byt vektorem dlouhodobé poptavky, soudé podle vyse
a kvality koeficientd, az na negativni vliv cenové hladiny na formovani
dlouhodobé rovnovazné poptavky po penézich. Tato anomalie vzhledem ke
klasickému tvaru poptavkové funkce muze byt disledkem zptsobu tvorby
infla¢nich oéekavani, kdy pti adaptivnim inflaénim o¢ekavani mohou eko-
nomické subjekty povazovat zvySeni urovné spotiebitelskych cen za indi-
kator rastu inflace a ten se pak chova pi#i zohlednéni daného zpozdéni jako
alterantivni naklad drzby penéz. Ke stejnému zavéru, co se tyka vlivu ce-
nové hladiny na poptavku po penézich, dochazi i Marashdeh (1997). A co
vice, vySe a kvalita koeficientu zaviseji také na délce zpozdéni, které je zo-
hlednéno ve VAR-modelu, nebot jak vybér poétu kointegraénich vektord,
tak odhad koeficientii jsou v malych vybérech pomérné citlivé na tuto in-
dikaci. Uroven cenové hladiny pusobi ve VAR-modelu na vyvoj agregatu
M1 se zpozdénim jednoho a dvou obdobi opravdu ve smyslu tvrzeni kla-

6 Gonzalo a Pitarakis (1994) uvedli PGp-statisticky test, ktery upravuje zkresleni pti determi-
naci po¢tu kointegra¢nich vektora v malych vybérech.
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TABULKA 4

prvni kointegraéni vektor
restrikce B'=(1,-1, yu,u) B=(1,u0,u u)
statistika testu %3(1)0,81 %3(1)5,56*
restrikce B =(1,u,u,0,5,u) B =(1,u,u0,u)
statistika testu %3(1)5,39* %3(1)18,93*
restrikce B' = (1,u,u,u,0)
statistika testu %3(1)31,57¢

poznamka: * oznacuje zamitnuti zavedené restrikce.

sické funkce poptavky po penézich (se zvySujici se cenovou hladinou se pro-
porcionalné zvysSuje poptavka po nomindlnich penézich); vliv téchto zpoz-
déni je vSak statisticky pomérné nevyznamny. Z hlediska dalsich zahrnu-
tych zpozdéni cenové hladiny nasleduje stridavy vliv téchto hodnot
CPI-indexu, kdy jako statisticky i ekonomicky nejvyznamnéjsi se ukazuji
byt zpozdéni o 9 a 10 obdobi. Jejich vliv je opét stridavy. V koneé¢ném du-
sledku pak pievazuje v dlouhém obdobi vliv negativni se zpozZdénim 12 mé-
sict. Jak jiz bylo feCeno, ¢asové Ffady M1 a CPI byly zasazeny fadou Soku,
jez nabizeji moznost aplikace vhodnych proxy proménnych do kointegrad-
niho vztahu; to by mohlo vyustit v pfimo imérny vztah mezi CPI a agre-
gatem M1 tak, jak je navrhovan klasickou poptavkovou funkci. Jiné vy-
svétleni je mozné hledat v trendovém vyvoji cenové hladiny, ktery mél
éasteény vliv na presun aktiv z SirSich agregati do realnych aktiv. Tato
konverze probiha pres agregat M1; to mtize ¢astecné dokreslit vznik této
anomaélie.

Dichodova elasticita, zde aproximovana elasticitou indexu pramyslovych
cen, vychazi podle oekavani blizka jedné (1,128). Vys$si koeficient nez jedna
je tradi¢né v podobnych vyzkumech ptipisovan opomenutému vlivu bohat-
stvi na poptavku po penézich. Urokova semielasticita —0,107 a stejné tak
koeficienty rychlosti prizptisobovani jednotlivych veli¢in k rovnovaze (jejich
schopnost elimitovat nerovnovahu a svou dynamikou piivést systém k rov-
novaznému stavu) maji nalezité proporce podle teoretické baze, opét s vy-
jimkou dpravy cen smérem k dlouhodobé rovnovaze, kdy tento koeficient se
jevi jak statisticky, tak ekonomicky jako nevyznamny’® — i kdyZ toto tvr-
zeni 1ze povazZovat jen za dvahu, nebot tato restrikce musi byt patiiéné tes-
tovana.

Dalsim krokem je poloZeni identifikaénich restrikci na oba vektory® a tes-
tovani vylucitelnosti jednotlivych proménnych z kointegra¢niho vztahu. Vy-
sledky statistického testovani téchto restrikei pomoci ML-statistiky jsou
uvedeny v tabulce 4.

Ze vsech restrikci uvedenych vyse byla akceptovana jen jednotkova elas-

7 Toto zjisténi by mohlo mit neblahé implikace pro pouZiti tohoto modelu error-correction pro pre-
dikovani inflace, tak jak jej demonstrovali Armour, Atta-Mensah, Engert a Hendry (1996).

8 Tuto domnénku podporuje rovnéz prace (Frait — Komarek — Kulhanek, 1998), jeZ naznacuje,
ze v kratkém obdobi existuje ur¢ity prostor pro pusobeni monetarni politiky na ekonomickou ak-
tivitu, a to vzhledem k pomalému ptizpusobovani cen dlouhodobému rovnovdznému stavu.

9Vice vektorti nalezli p¥i zkouméni systému poptavky po penézich rovnéz Hendry a Ericson (1991)
a Coenen a Vega (1999).
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TABULKA 5

LM LIPP LCPI difR inpt
B 1 -1 0,89 0,12 1,07
' 0 1 0,009 0,9 1,5

pozndmka: vektorovy format kointegraénich vektor(i po identifikaci

TABULKA 6
restrikce B'=(1,-1, yu,u) B =01, -1, uuu) B =(1,-1,u,u,u)
restrikce f=(0,1,0,u,u) #=(0,1, u0,u) £ =(0,1,u,u,0)
statistika testu 22(1)0,001 22(1)25,77* 22(1)21,74*

p o z n a m k a

*

oznacuje neakceptovani dané restrikce, ¢Cislo \Y zavorce u xP-testu oznacuje pocet

TABULKA 7
LM LIPP LCPI difR inpt
B 1 -1 0,89 0,12 -6,45
i 0 1 0 0,09 -4,93

poznamka: vektorovy format kointegracnich vektord po restrikcich

ticita LIPP a M1 a zaroven bylo podpoieno zahrnuti konstanty do kointe-
grace. Identifikace dvou vektort vyzaduje zavedeni nejméné dvou re-
strikei'® na kazdy kointegraéni vektor, jinak by se jednalo jen o jiny typ nor-
malizace (Harris, 1995). Identifikace a restrikce na druhy kointegraéni
vektor jsou uvedeny v tabulce 5 a 6.1

Tabulka 7 zachycuje oba vektory v konec¢né podobé po restrikcich, kde
prvni vektor popisuje dlouhodoby vztah mezi veli¢éinami zahrnutymi do uva-
zované specifikace poptavky po penézich vymezenych agregatem M1. Druhy
vektor pravdépodobné vyjadiuje vztah mezi primyslovou produkei a uro-
kovym diferencidlem.!? Zde by se dal nalezeny vektor po identifika¢nich re-
strikcich oznacit za vektor investi¢ni funkce, kde LIPP = 4,93 — 0,09 difR.

Dynamika p¥izpasobeni jednotlivych veli¢in k dlouhodobé rovnovaze vy-
jadrené vysSe uvedenymi dvéma vektory ilustruje vektor a-koeficientt

19 Ty mohou byt formalizovany bud podle implikaci ekonomické teorie (kvantitativni teorie jed-
notkové elasticity P a 7(Y), Baumolovy-Tobinovy teorie elasticity dichodu 0,5 a semielasticity
alternativnich naklada drzby penéz 0,5), nebo podle ekonometrickych identifikaénich restrikei
v ramci testovani hypotéz o kointegraénim prostoru vypracovanych mezi jinymi Johansenem,
Juseliusovou, Boswijkem, Doornikem a Hendrym. Pi¥ehled téchto hypotéz lze nalézt napi.
v (Harris, 1995) nebo (Doornik — Hendry, 2000). Harris (1995) doporuduje vyuziti ekonomic-
kych restrikei, pokud je ekonomicka teorie dava k dispozici. Tento p¥istup uplatnime rovnéz
v této praci.

11 Tabulka 5 zobrazuje oba vektory p¥i poloZeni tzv. identifikaénich restrikei (just-identifying re-
strictions) a tabulka 6 pak shrnuje tzv. over-indentifying restriction, které testuji vyznamnost jed-
notlivych velié¢in v druhém kointegraénim vektoru. Piijatd restrikce podle y?-testu je pak apli-
kovana na druhy vektor, coz zachycuje tabulka 7.

12 Hendry a Ericsson (1991) nalezli také pritomnost dvou kointegraénich vektord p#i zkouméni
systému proménnych formujicich poptavku po penézich; zde druhy nalezeny vektor oznacili za
vektor nadbyteéné poptavky.
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GRAF 1 Mezera penézniho trhu (money gap) — agregat M1
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[—— rezidua kointegratniho vektoru poptdvky po penézich

upravy (loadings) jednotlivych proménnych v modelech error correction
(viz tabulka 8). Rezidua vektoru dlouhodobé poptavky po M1 pak znazor-
nuji ,mezeru na trhu penéz“ (Hendry, 1995) — graf 1. Napiiklad pokud
existuje prebyteéna nabidka penéz, kdy reziduum prvniho vektoru je
kladné, mél by byt koeficient tipravy v rovnici dynamické poptavky po pe-
nézich negativni. Stejné tak by tento koeficient mél byt pozitivni u vy-
stupu (IPP) a cenové hladiny (CPI) a negativni v rovnici drokového dife-
rencialu tak, aby poptavka po penézich mohla rist a eliminovat piebytek
nabidky.

Jednotlivé o-koeficienty maji vzhledem k prvnimu vektoru nalezity smér
upravy a zaroven jsou jak ekonomicky, tak statisticky vyznamné, az na ko-
eficient upravy cenové hladiny, ktery je blizky nule, ¢imz je jeho ekonomicka
vyznamnost nizk4; prislusna t-statistika indikuje statistickou nevyznam-
nost tohoto koeficientu, z ¢ehoZ se da usuzovat, ze CPI 1ze ve zkoumaném
kointegraé¢nim vztahu poptavky po penézich povazovat za proménnou slabé
exogenni (long-run forcing variable).

Modelovani dynamické poptavky po M1

Pri aplikaci Hendryho pfistupu — od obecného modelu k modelu specific-
kému (from general to specific approach) — je dalsim krokem vytvoreni ta-
kového VAR-modelu v prvnich diferencich, ktery obsahuje jen signifikantni
vysvétlujici proménné a ktery je akceptovan diagnostickymi testy — PVAR
(parcimonious VAR). Nasledné pak, po testovani vyznamnosti (resp. moz-
nosti vylouceni této proménné z rovnice), vytvoirime PVAR-model, kdy pod-
minujeme vystupovani proménnych, jeZ se nepiizptasobuji ve smyslu dosa-
zeni dlouhodobé rovnovahy, jako slabé exogennich. Déale pak budeme
povazovat LM1, LIPP, difR za endogenni proménné a LCPI za slabé exo-

TABULKA 8
dLm dLIPP dLCPI ddifR
ok -0,15 0,32 -0,015 —4,25
ok 0,11 -0,31 0,032 0,27

pozndmka: koeficienty error-correction (loadings)
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TABULKA 9

Test vylouéeni proménnych (OLS)

zavisla proménna: DLM1
seznam promeénnych vylouc¢enych z regrese:

DLM1(-2) DLM1(-3) DLM1(-4) DLM1(-5) DLM1(-8)

DLM1(-9) DLM1(-10) DLM1(-11) DLIP DLM(-7)

DLIP(-8) DLIP(-10) DLCPK-3) DLCPK-4) DLCPK-5)

DLCPK-6) DLCPI(-8) DLCPI-10) DDIFR(-1) DDIFR(-4)

DDIFR(-7) DDIFR(-8) DDIFR(-9) D9607

pro odhad bylo pouzito 77 od 1994M1 do 2000M5

regresor koeficient standardni chyba t-statistika
[pravdépodobnost]

DLM1(-1) —-0,0257 0,064536 -0,3985[0,692]
DLM1(-6) -0,2338 0,063183 -3,7006[0,001]
DLMA1(-7) -0,1948 0,063597 -3,0624[0,004]
DLIP(-1) —-0,1482 0,044799 -3,3080[0,002]
DLIP(-2) —-0,2423 0,039662 -6,1084[0,000]
DLIP(-3) -0,1415 0,028718 -4,9286[0,000]
DLIP(-4) -0,3180 0,029571 -10,7543[0,000]
DLIP(-5) -0,1459 0,030171 -4,8349[0,000]
DLIP(-6) -0,1380 0,026209 -5,2643[0,000]
DLIP(-9) 0,0580 0,023201 2,4991[0,016]
DLIP(-11) 0,1173 0,021648 5,4202[0,000]
DLCPI -1,5756 0,23787 —-6,6236[0,000]
DLCPIK-1) 3,3576 0,26038 5,2140[0,000]
DLCPK-2) -0,7305 0,22346 -3,2693[0,002]
DLCPK-7) -0,4825 0,25318 -1,9059[0,062]
DLCPIK-9) -0,7154 0,23764 -3,0105[0,004]
DLCPK-11) 1,1383 0,25056 4,5432[0,000]
DDIFR -0,0116 0,00325 -3,5617[0,001]
DDIFR(-2) 0,0117 0,00325 3,56999[0,001]
DDIFR(-3) 0,0082 0,00303 2,6964[0,010]
DDIFR(-5) 0,0065 0,00308 2,1108[0,040]
DDIFR(-6) —-0,0095 0,00314 -3,0260[0,004]
DDIFR(-10) 0,0069 0,00301 2,2926[0,026]
DDIFR(-11) —-0,0064 0,00292 —-2,1954[0,033]
ECMLMA1(-1) -0,2232 0,02453 -9,0973[0,000]
ECMLM2(-1) 0,1656 0,01988 8,3293[0,0001]
D9612 -0,0913 0,01375 —6,6380[0,000]

spole¢ny test nulovych restrikci koeficient vylouéenych proménnych:

LM-statistika
LR-statistika

22(24) = 28,4689[0,241]
2%(24) = 35,5433[0,061]

A: sériova korelace
B: funkéni forma

C: normalita

D: heteroskedasticita

F-statistika F(24, 26) = 0,63550[0,866]
R? 0,91040 R? upr. 0,86648
S.E.R 0,01063 F-stat. F(25,51) 20,7277[0,000]
RSS 0,00576 Log-pravdépodobnost rovnice 256,5051
AIC 230,505 SBC 200,0357
DW-statistika 2,4256

diagnostické testy:

LM-verze F-verze

22(12) = 17,1171(0,145]
22(1) = 6,8310[0,009]
22(2) = 1,8246[0,402]
22(1) = 0,6843[0,408]

F(12,39) = 0,9290[0,529]
F(1,50) = 4,8676[0,032]
neaplikovatelny
F(1,75) = 0,6726[0,415]
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GRAF 2 Test stability odhadnutého tvaru dynamické poptavky po M1
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genni proménnou tohoto systému, s tim, Ze pozornost vénujeme modelovani
dynamické poptavky po M1.

Vysledky testovani vyznamnosti jednotlivych proménnych a jejich zpoz-
dénych hodnot vyustilo v PVAR-model — tabulka 9. Vylouceni nezahrnutych
proménnych bylo piijato F-testem F(24,26)=0,6355; tento model zahrnuje
(encompasses) VAR bez restrikci, coz je podminéno LR-statistikou
CHSQ®(24)=35,5433; zaroven diagnostické testy vykazuji neporuseni nulo-
vych hypotéz.

Vysledny tvar dynamické poptavky po penézich uvedeny v tabulce 9 uka-
zuje, ze dulezitymi faktory determinace poptavky po penézich M1 v krat-
kém obdobi jsou vlastni hodnoty penézni zasoby M1 (se zpozdénim 1,6,7),
hodnoty IPP (se zpozdénim 1 az 6 a 9, 11), inflace (se zpozdénim O, 1, 2, 7,
9, 11), alternativnich ndklada drzby penéz (se zpozdénim 0, 2, 3, 5, 6, 10,
11), error-correction hodnoty prvniho vektoru (poptavky po penézich M1)
zpozdéné o jedno obdobi vstupujici do rovnice dynamické poptavky po pe-
nézich se zapornym koeficientem dpravy (zatizenim) 22,3 % mési¢né a re-
zidua druhého vektoru (pravdépodobné prebyteéné poptavky) s kladnym ko-
eficientem upravy a dummy (spojené s utokem na ménu v roce 1997). Jinymi
slovy: v kratkém obdobi poptavka po penézich zavisi na vazeném klouza-
vém priméru minulych hodnot penéini zasoby, indexu primyslové pro-
dukce a inflace a na alternativnich nakladech drzby penéz.

Vliv dichodu na poptavku po penézich v kratkém obdobi je stiidavé ne-
gativni a pozitivni. Vysvétlenim muze byt ukldadani penéz na terminované
ucty a prevody z téchto 1uéth jen pii placeni. Jak vyroba roste, trzby jsou
ukladany na terminované uéty, ¢imz klesa poptavka po M1, a jen pfi pla-
ceni z Wétu jsou tyto penize pievedeny na hotovost, coZ ma pozitivni vliv na
poptavku. Celkovy efekt je pak negativni.

Inflace je v daném obdobi chdapana jako alternativni naklad drzby penéz;
ty jsou transferovany do aktiv, ktera zohlednuji znehodnoceni nominalu.
V nasledujicim obdobi v8ak jsou subjekty donuceny pro drzbu stejné kupni
sily zvysit poptavku. Tento pribéh se opakuje a celkovy vliv na poptavku
je pak negativni.

U drokového diferencidlu se opét stiida negativni a pozitivni vliv a stejné
tak se nabizi pro vysvétleni prvotniho kladného vlivu zpoZdéni dpravy port-
folia. Celkovy efekt je pak slabé pozitivni s koeficientem 0,005; to z hlediska
ekonomického vyznamu koeficientu indikuje nulovy vliv alternativnich na-
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kladt drzby penéz, a tudizZ mozné zjednoduseni na vztah pro transakéni po-
ptavku v kratkém obdobi.

Stabilita modelu byla testovana pomoci rekurzivniho testu one-step fore-
cast'® — graf 2. Ani v jediném p¥ipadé, za celé analyzované obdobi, rezidua
predikce one-step nenarusuji obalku tvorenou fadami + 2.S.E., a lze tedy
tento model oznacit za dobrou reprezentaci dynamické poptavky po pené-
zich, jelikoz vykazuje potiebnou stabilitu.

Zavér

Tato préace vyuziva kointegraéni analyzu a model vector error-correction
k analyze poptavky po penézich pro agregat M1, resp. k analyze citlivosti
tohoto agregatu na vybrané veli¢iny v Ceské republice za obdobi leden 1993
az kvéten 2000. K odhadu dlouhodobé poptavky po penézich aplikuje tech-
niku Johansena a Juseliusové. Rezidua z dlouhodobé poptavky po M1 (vy-
jadiujici nerovnovazny stav vzhledem k odhadnutému kointegraénimu
vztahu uvazovanych proménnych) jsou pak pouzita v modelu error-correc-
tion pro odhad dynamické poptavky.

Celkoveé zavéry této prace ukazuji, Ze mechanizmus modelu error-correc-
tion je dobrou reprezentaci dynamické poptavky po penézich v CR za ob-
dobi leden 1993 az kvéten 2000. Rychlost navratu k dlouhodobé rovnovéaze
neboli eliminace mezery vzniklé na trhu penéz dosahuje cca 22,3 % mésiéné.
Test one-step forecast strukturni stability indikuje, Ze nalezena rovnice
dobie reprezentuje funkci dynamické poptavky po M1. Proménnymi, jez
dobte vysvétluji poptavku po penézich v CR v kratkém obdobi, jsou index
pramyslové produkce, inflace, alternativni naklady drzby penéz a nerov-
novaha na trhu penéz (resp. rezidua vztahujici se k odhadnutym dvéma ko-
integraénim vektoram).

Prace dale potvrdila jednotkovou elasticitu IPP vzhledem k agregatu M1
a duilezitou ulohu alternativnich naklada drzby penéz pro formovani dlou-
hodobé poptavky po penézich. Na druhé strané vSak zamitla homogenitu
poptavkové funkce vzhledem k cenové hladiné. Déale prace nepotvrdila pod-
statny vliv piebyteénych penéz (spadajicich do agregatu M1) predstavova-
nych ,mezerou penézniho“ trhu (money gap) na dynamiku vyvoje cen. Vyse
uvedené zjisténi tak spiSe podporuje keynesianské pojeti analyzy poptavky
po penézich, jez piedpoklada rychlejsi prizptsobeni objemu produkce nez
cen. Na druhé strané vSak monetaristicka teorie rovnéz pripousti — v pie-
chodném obdobi pfizptasobovani — vliv nominalni penéZni zdasoby na realny
dtchod ¢i rychlost obéhu penéz (mimo prizptasobeni cenové hladiny, které
by mélo dominovat). Tento fakt nechava p#i pisobeni na ekonomickou ak-
tivitu prostor pro aktivni monetarni politiku v ramci agregatu M1. Tuto do-
mnénku podporuje rovnéz reakce dynamiky indexu primyslové produkce
na ,mezeru penézniho trhu®. Primyslova produkce (zde aproximujici roz-
sah transakeci — podobné jako realné vydaje) se jevi jako vyznamna endo-

13 Jde o bézné& pouZivany test, jenZz postupné odhaduje koeficienty dané rovnice pro uréity vychozi
vzorek a néasledné provadi prognézu pro dalsi obdobi v ¥adé a porovnava jej s redlné naméfenou
hodnotou. Tyto kroky se opakuji a odhadovany vzorek se vidy zvétSuje o jedno obdobi. Rezidua
téchto progndéz jsou pak porovnavana se standardni chybou; jako nulovou hypotézu test zjistuje,
zda danda hodnota vysvétlované proménné miZze pochézet z daného modelu odhadnutého do to-
hoto ¢asového obdobi.
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genni veli¢ina systému, jez svou dynamikou ve sméru primé umérnosti eli-
minuje vzniklou nerovnovdhu. Co se tyce dalSich implikaci pro monetarni
politiku v CR, graf mezery penézniho trhu (graf 1) ukazuje zhruba od po-
éatku roku 1999 na nedostatek penéz v ekonomice vzhledem k zadoucimu
mnozstvi indikovanému dlouhodobou poptavkou po M1.

Autor si je védom toho, Ze uvedené zavéry mohou byt ovlivnény nedo-
koncéenym cyklem, stejné tak jako nedplnou specifikaci systému promeén-
nych, jez by postihovaly zcela prevazujici vétsinu determinant drzby penéz.
V soucasnosti je v8ak pouzity systém vzhledem k prevladajicim teoriim vy-
hovujici, coz plati rovnéz pro ekonometrickou analyzu.
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SUMMARY

JEL Classification: E41, C32, C51
Keywords: money demand — cointegration — error-correction model — opportunity cost of holding money — short-run —
long-run

Money Demand in the Czech Republic

Martin MELECKY — Faculty of Economics, VSB-Technical University Ostrava (martin.melecky @vsb.cz)

This paper applies the methodology of the vector-error correction model to ana-
lyze money demand for narrow money (M1) within the Czech Republic from 1994
to 1995. Specifically, we employ the Johansen cointegration technique to explore
how many cointegration vectors span the analyzed system of variables. According
to this applied technique, we find two cointegration vectors. The first was identified
as the money demand function and the second as the investment curve (function).
Further, the loading of M1 variable indicates that the system eliminates (in the case
of M1) 22,3% of the monthly money gap. This work confirms the unit elasticity of
IPP (scale variable) as it is predicted by the quantitative theory of money and the
important role of opportunity cost in the money demand function of Czech Repub-
lic. Additionally, this paper rejects the hypothesis of price homogenity (when app-
roximated by CPI) as presumed by the vast majority of money demand theories. Fi-
nally, it does not seem that the estimated money gap significantly influences the
dynamics of price level within the context of this analysis of the Czech Republic.
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