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1. Úvod

Pri skúmaní finanãn˘ch trhov a na nich prebiehajúcich procesov b˘va ne-
vyhnutné vychádzaÈ zo správania sa subjektov, ktoré na t˘chto trhoch vy-
stupujú. V súãasnosti sa ãasto pouÏíva a v‰eobecne akceptuje predpoklad
o existencii dvoch základn˘ch determinantov investiãného rozhodovania –
v˘nosu a rizika danej investiãnej alternatívy.1 Vo v‰eobecnosti sa predpo-
kladá, Ïe subjekty rozhodujú o alokácii svojich zdrojov do rôznych finanã-
n˘ch aktív po zváÏení t˘chto dvoch základn˘ch ukazovateºov.

Uveden˘ veºmi jednoduch˘ a logick˘ prístup umoÏÀuje opísaÈ indivi-
duálne preferencie trhov˘ch subjektov, priãom moÏno hovoriÈ aj o racionál-
nom ãi optimálnom správaní sa investorov. Na t˘chto predpokladoch je za-
loÏená napríklad aj teória portfólia, kde individuálne portfóliá opisujeme
práve z uveden˘ch hºadísk. In˘m, súvisiacim príkladom môÏe byÈ model
oceÀovania kapitálov˘ch aktív (CAPM), ktor˘ vysvetºuje v˘‰ku v˘nosov v zá-
vislosti od rizika s nimi spojeného.

Vo v‰etk˘ch t˘chto prípadoch sa v‰ak pracuje so skúman˘mi veliãinami
v ich kvantitatívnej podobe. Riziko spojené s urãitou investíciou potom
ãasto opisujeme ako ‰tandardnú odch˘lku alebo rozptyl v˘nosností. Pri
ekonometrickom modelovaní sa vychádza zo skúmania v˘nosností urãi-
tého finanãného aktíva ako stochastickej veliãiny. V tomto prípade je mo-
Ïné s v˘nosnosÈami pracovaÈ ako s náhodnou premennou, ktorej stredná
hodnota vypovedá o oãakávan˘ch v˘nosnostiach a ktorej disperzia môÏe
byÈ stotoÏnená s rozptylom ako s uÏ spomínan˘m faktorom merajúcim ri-
ziko.

Pri práci s finanãn˘mi dátami je pozornosÈ obvykle zameraná na analy-
zované údaje, ich vzÈahy k in˘m veliãinám a podobne. Len zriedkavo uva-
Ïujeme nad voºbou periodicity skúman˘ch údajov (teda nad pouÏitím den-
n˘ch, t˘Ïdenn˘ch, mesaãn˘ch alebo roãn˘ch v˘nosov). E‰te zriedkavej‰ie sú
v‰ak úvahy nad dôsledkami, ktoré takéto rozhodnutie priná‰a. V na‰ej práci
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chceme poukázaÈ práve na dôsledky, ktoré z rozhodnutia o pouÏívan˘ch úda-
joch môÏu vyplynúÈ.

V spojitosti s predchádzajúcimi úvahami môÏeme na‰e skúmanie apliko-
vaÈ na beÏné postupy v˘poãtov ‰tandardnej odch˘lky v˘nosov, ktorá sa ãasto
synonymicky oznaãuje ako volatilita.

Ak pri skúmaní pouÏívame údaje z urãit˘ch intervalov a potom v˘sledky
konvertujeme na iné ãasové úseky, pouÏívame postup známy ako ‰kálovanie
(angl. scaling). V prípade ‰tandardnej odch˘lky pri Àom dochádza ku kon-
verzii volatility vypoãítavanej za urãité základné obdobie (napríklad jedno-
dÀovej) na volatilitu za iné ãasové úseky (napríklad na roãnú) prostredníc-
tvom funkcie odmocniny z násobku volatility základného obdobia (Sharpe –
Alexander, 1994, s. 477). OpodstatnenosÈ takejto konverzie v‰ak môÏe byÈ
za urãit˘ch podmienok spochybnená, pretoÏe by mohla viesÈ k skresle-
n˘m odhadom volatility (Diebold et al., 1998), (Drost et al., 1993).

PouÏitie ‰kálovania v závislosti od konkrétnej aplikácie môÏe nadobú-
daÈ zásadn˘ v˘znam. Je len logické, Ïe nepresnosti v odhade ‰tandardnej
odch˘lky môÏu ovplyvÀovaÈ v‰etky metódy, ktoré sú na Àom zaloÏené.
V tomto kontexte je vhodné upozorniÈ napríklad na teóriu oceÀovania op-
cií, v ktorej pouÏitie ‰kálovania literatúra ãasto odporúãa s cieºom stano-
viÈ parametre pre známy Blackov-Scholesov model (Binnewies, 1995) alebo
ako súãasÈ metodológie value at risk (Morgan, 1996), (Linsmeier et al.,
1996).

Skreslenia v meraní ‰tandardnej odch˘lky v˘nosností sa vzhºadom na hl-
bok˘ v˘znam, ktor˘ volatilita v˘nosností v modernej teórii zastáva, preja-
vujú v mnoh˘ch oblastiach. Cieºom tohto ãlánku je posúdenie adekvátnosti
pouÏitia ‰kálovania, ako aj opísanie moÏn˘ch príãin jeho zlyhania. V ãlánku
sa uvádza argumentácia, ktorá vedie k opodstatnenosti pouÏívaÈ ‰kálova-
nie pri v˘poãte ‰tandardnej odch˘lky v˘nosov. V anal˘ze sa vychádza z ame-
rick˘ch, ãesk˘ch a slovensk˘ch akciov˘ch indexov.

2. Teoretické v˘chodiská

Cenu kapitálového aktíva v ãase t oznaãíme Pt a povaÏujeme ju za sto-
chastickú veliãinu. Jej konkrétnu realizáciu potom oznaãíme ako P’t. V prí-
pade náhodnej prechádzky (random walk)2 predpokladáme, Ïe zmeny cien,
ku ktor˘m dochádza v jednotliv˘ch transakciách, sú realizáciami náhodnej
premennej, ktorú reprezentuje v ãase stabilné rozdelenie. Ak poãet trans-
akcií v rámci jedného obdobia je dostatoãne veºk ,̆ potom zmenu ceny v rámci
celého obdobia môÏeme opísaÈ ako súãet nezávisl˘ch a identicky rozdele-
n˘ch náhodn˘ch premenn˘ch. Na základe platnosti centrálnej limitnej vety
potom predpokladáme, Ïe zmena ceny v rámci celého obdobia sa dá apro-
ximovaÈ normálnym rozdelením. Potom pre v˘voj cien kapitálov˘ch aktív
platí vzÈah:

Pt+1 = P’t+ut (1)

kde ut je v ãase neautokorelovaná normálne rozdelená náhodná premenná
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2 Model náhodnej prechádzky je modelom, ktor˘ zodpovedá roz‰írenej hypotéze o slabej forme
efektívnosti kapitálového trhu.
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k–1�� �2(ut+i)               Di=0�(rt+k � P’t) = –––––––––– = �k ––– = �k�(rt+1 � P’t) (10)
P’t                               P’t

k–1

� �(ut+i)          Mi=0�(rt+k � P’t) = ––––––––– = k ––– (9)
P’t                    P’t

k–1

��(Pt+k – P’t) � P’t� = � � �2(ut+i) = �kD (7)
i=0

s kon‰tantnou strednou hodnotou � (ut) = M, kon‰tantn˘m rozptylom �2(ut)
= D2 a ‰tandardnou odch˘lkou � (ut) = D. Potom v˘nosnosÈ3 aktíva v jed-
nom období je stochastická veliãina daná vzÈahom:

utrt+1 = ––– (2)
P’t

kde P’t je realizácia náhodnej veliãiny v ãase t.

Pre podmienenú strednú hodnotu v˘nosnosti platí:

� (ut)�(rt+1 � P’t) = –––––– (3)
P’t

a podmienená ‰tandardná odch˘lka v˘nosnosti sa dá vyjadriÈ:

� (ut)�(rt+1 � P’t) = –––––– (4)
P’t

Postupn˘m dosadzovaním vo vzÈahu vzÈahu (2) dostaneme vyjadrenie pre
cenu v ãase t+k:

Pt+k = Pt + ut + ut+1 + ... + ut+k–1 (5)

Pre podmienenú strednú hodnotu prírastku ceny za k období bude platiÈ:
k–1

��(Pt+k – P’t) � P’t� = � �(ut+i) = kM (6)
i=0

Podmienená ‰tandardná odch˘lka prírastku ceny za k období sa dá po-
tom vyjadriÈ:
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V˘nosnosÈ poãítaná za k období sa dá vyjadriÈ:

ut + ut+1 + ... + ut+k–1rt+k = ––––––––––––––––––– (8)
P’t

priãom jej podmienená stredná hodnota je daná vzÈahom:

a podmienená ‰tandardná odch˘lka je daná vzÈahom:

3 V tomto prístupe zuÏujeme pojem v˘nos na zmenu ceny kapitálového aktíva.
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Z uvedeného vzÈahu je zrejmé, Ïe ‰tandardná odch˘lka v˘nosností poãí-
taná za k-období sa dá vyjadriÈ ako súãin podmienenej ‰tandardnej od-
ch˘lky v˘nosností poãítanej za jedno obdobie a odmocniny k. To je základn˘
vzÈah vyuÏívan˘ v tradiãnom chápaní. Jeho nev˘hodou je to, Ïe v˘nosnosÈ
dosahovaná v jednom období definovaná vzÈahom (2) má charakter pod-
mienenej veliãiny, priãom nestacionárny charakter cien spôsobuje aj ne-
stacionárny charakter takto definovan˘ch v˘nosností. Problém nestacio-
narity sa vyskytuje aj vo v˘nosnosti poãítanej za k-období, ão je vyjadrené
vo vzÈahu (8).

Osborne (1964) problém nestacionarity v˘nosností vyrie‰il alternatívnou
formuláciou modelu náhodnej prechádzky, ktorá je daná vzÈahom:

ln(Pt+1) = ln(P’t+1) + ut (11)

kde ut je v ãase nekorelovaná normálne rozdelená veliãina s kon‰tantnou
strednou hodnotou M a kon‰tant˘m rozptylom D2.

Pre v˘nosnosÈ poãítanú spojitou metódou platí:

Pt+1rt = ln �––––� = (Pt+1) – ln(P’t) = ut (12)
P’t

ão je na rozdiel od predchádzajúceho prístupu nepodmienená veliãina. Pre
ceny v rámci k-období platí:

ln(Pt+k) = ut+k–1 + ut+k–2 + ... + ut + ln(Pt) (13)

z ãoho vypl˘va, Ïe v˘nosnosÈ dosahovaná v priebehu k období sa dá vyjad-
riÈ vzÈahom:

Pt+k
k–1

rt+k = ln �–––––� = �ut+i    
4 (14)

Pt i=0

Jej stredná hodnota sa dá vyjadriÈ vzÈahom:

E(rt+k) = kM (15)

a jej ‰tandardná odch˘lka je:

�(rt+k) =��kD (16)

Z uvedeného je zrejmé, Ïe v˘nosnosÈ má charakter nepodmienenej ve-
liãiny, priãom v˘nosnosti poãítané za rovnaké obdobie majú stacionárny cha-
rakter. Preto práve Osbornov model náhodnej prechádzky budeme povaÏo-
vaÈ za vhodn˘ pre ‰tandardné ‰kálovanie volatility v˘nosností kapitálov˘ch
aktív.

3. Metodológia

V prechádzajúcej ãasti sme odvodili vzÈah platn˘ pre ‰kálovanie z volati-
lity jedného obdobia na v‰eobecn˘ prípad volatility v k-obdobiach. Z postu-
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4
k–1           k–1        Pt+i+1

k–1 Pt+i+1 Pt+krt+k = �ut+i = � ln �–––––� = ln ��–––––� = ln �–––�
i=0 i=0 Pt+i i=0   Pt+i Pt
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pu bolo zrejmé, Ïe s t˘mto cieºom bolo nevyhnutné predpokladaÈ niektoré
apriórne skutoãnosti, ako napr. Ïe rozptyly náhodnej zloÏky ut v jednotli-
v˘ch obdobiach sú kon‰tantné alebo Ïe sú nezávislé. Tieto podmienky boli
nevyhnutné pre platnosÈ skúmaného vzÈahu.

Z v˘sledkov v‰ak taktieÏ vypl˘va, Ïe ak sa ‰kálovanie dá pouÏiÈ (v zmysle
splnenia predpokladov), existuje medzi dæÏkou obdobia a volatilitou za dané
obdobie vzÈah (16), ktor˘ sa po logaritmovaní dá vyjadriÈ formou lineárnej
závislosti:

1ln ��(rt+k)� = –– ln(k) + ln ��(rt+1)� (17)
2

Parametre takejto lineárnej funkcie by potom mali zodpovedaÈ vzÈahu:

ln ��(rt+k)� = a + bx (18)

kde x = ln(k).

Uvedená lineárna závislosÈ umoÏÀuje ‰tatistické overenie hypotézy adek-
vátnosti pouÏitia ‰kálovania na konverzie volatility za rôzne ãasové obdo-
bia. Je totiÏ zrejmé, Ïe ‰kálovanie môÏeme pouÏiÈ len za predpokladov po-
uÏit˘ch pri jeho odvodení. Ak by sa tieto predpoklady poru‰ili, potom
‰kálovanie volatility by viedlo ku skresleniu, a teda k chybn˘m v˘sledkom.

To, ãi to tak aj v skutoãnosti je, môÏeme zistiÈ po anal˘ze uvedeného lineár-
neho modelu. Pri splnení jeho predpokladov totiÏ vieme teoreticky urãiÈ, akú
hodnotu by mali nadobúdaÈ koeficienty regresného modelu (teda a = ln(�rt+1)),
b=0,5). V prípade, Ïe by sa vypoãítané koeficienty v˘znamne odli‰ovali od teo-
retick˘ch, môÏeme zamietnuÈ hypotézu o splnení predpokladov, ão znamená,
Ïe pouÏitie ‰kálovania by viedlo k skreslen˘m odhadom volatility.

4. Anal˘za

V tomto ãlánku sme kvantifikovali uveden˘ lineárny model na príklade
troch indexov – amerického indexu Dow Jones Industrial Average (DJI), slo-
venského akciového indexu SAX a ãeského akciového indexu PX-50. V prí-
pade t˘chto indexov sme vychádzali z denn˘ch uzatváracích kurzov v ro-
koch 1997–2002. Vzhºadom na charakter techniky ‰kálovania by bolo moÏné
vyuÏívaÈ aj údaje s inou periodicitou (intraday, t˘Ïdenné, mesaãné, ...);
denné údaje sme si vybrali pre veºkosÈ skúmanej vzorky a v‰eobecnú do-
stupnosÈ. PouÏité údaje zah⁄Àajú v‰etky obchodovateºné dni, t.j. spravidla
pondelok aÏ piatok.

Z dan˘ch kurzov bolo moÏné priamo vypoãítaÈ dennú, resp. jednodÀovú
volatilitu ako ‰tandardnú odch˘lku denn˘ch kurzov˘ch v˘nosov. Pre po-
treby ‰pecifikovaného regresného modelu v‰ak bolo nevyhnutné stanoviÈ aj
‰tandardné odch˘lky za dlh‰ie ãasové obdobia. Preto sme vypoãítali volati-
litu bez pouÏitia ‰kálovania za 1 aÏ 520 dní. Vypoãítavali sme teda beÏn˘
kurzov˘ v˘nos dní s k-dÀov˘m odstupom, kde sme pri v˘poãte vyuÏívali na-
vzájom sa neprekr˘vajúce ãasové intervaly.

Prehºad vypoãítan˘ch ‰tandardn˘ch odch˘lok indexov na rôzne ãasové ob-
dobia je uveden˘ v tabuºke 1. Z t˘chto údajov sme pre v‰etky indexy vy-
tvorili lineárny model:
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1ln ��(rt+k)� = –– ln(k) + ln ��(rt+1)� = a + bx (19)
2

ktorého v˘sledky sú uvedené v tabuºke 2. Z v˘sledkov vypl˘va, Ïe tento li-
neárny model pomerne dobre opisuje skúmanú závislosÈ, o ãom svedãí ‰ta-
tisticky vysoko v˘znamná hodnota F-‰tatistiky za model ako celok, ako aj
t-‰tatistiky pre jednotlivé regresné koeficienty. Aj koeficient determinácie,
ktor˘ charakterizuje pomer vysvetlenej variability k celkovej variabilite
vo vzÈahu dan˘ch veliãín, je pomerne vysok .̆

Okrem uveden˘ch skutoãností si v‰ak treba v‰imnúÈ aj hodnotu Durbi-
novej-Watsonovej ‰tatistiky, ktorá signalizuje prítomnosÈ autokorelácie re-
zíduí najmä v prípade burzového indexu SAX. Pre úplnosÈ sme e‰te reali-
zovali aj Ljungov-Boxov test v˘znamnosti autokorelácií indexu PX-50.
V˘sledky tohto testu sú uvedené v tabuºke 3. Odtiaº je zrejmé, Ïe ani v jed-
nom prípade nebola v rezíduách obsiahnutá autokorelácia, ktorá by bola
‰tatisticky v˘znamná.
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TABUĽKA 1 Štandardné odchýlky výnosov za rôzne časové obdobia

k DJI SAX PX50 k DJI SAX PX50

1 0,011 0,016 0,014 65 0,080 0,109 0,117

2 0,015 0,022 0,021 80 0,092 0,130 0,142

4 0,022 0,031 0,030 100 0,086 0,147 0,153

5 0,023 0,034 0,035 104 0,099 0,187 0,197

8 0,029 0,044 0,045 125 0,107 0,167 0,120

10 0,032 0,047 0,050 130 0,104 0,178 0,168

13 0,038 0,052 0,056 200 0,131 0,273 0,191

16 0,041 0,059 0,067 208 0,141 0,297 0,267

20 0,044 0,070 0,080 250 0,182 0,294 0,125

25 0,050 0,067 0,086 260 0,148 0,285 0,211

26 0,053 0,079 0,095 325 0,228 0,528 0,418

40 0,063 0,095 0,107 400 0,253 0,441 0,355

50 0,069 0,093 0,120 500 0,238 0,666 0,077

52 0,070 0,113 0,146 520 0,228 0,599 0,194

TABUĽKA 2 Kvantifikované regresné modely

ln(DJI) ln(SAX) ln(PX50)

počet pozorovaní 28 28 28

koeficient a –4,5738 –4,3844 –3,9631
t-charakteristika –111,2017 –51,8905 –23,8928
pravdepodobnosť 0,0000 0,0000 0,0000

koeficient b 0,4972 0,5788 0,4309
t-charakteristika 50,8152 28,7989 10,9205
pravdepodobnosť 0,0000 0,0000 0,0000

F-charakteristika 2582,187 829,377 119,258
pravdepodobnosť 0,0000 0,0000 0,0000

koef. determinácie 0,9900 0,9696 0,8210

Durbin-Watson 1,4034 0,8946 1,7470
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V˘znam skúmania prítomnosti autokorelácie v rezíduách stanoveného li-
neárneho modelu vypl˘va zo skutoãnosti, Ïe ìal‰ie skúmanie v˘sledkov da-
ného modelu pomocou t-testov, ako aj F-testu vypovedajúceho o vlastnos-
tiach danej regresnej rovnice môÏe byÈ ovplyvnené prítomnosÈou autoko-
relácie.

Na základe uvedeného testu sa v‰ak autokorelácia rezíduí v prípade in-
dexu PX-50 nepotvrdila, a teda môÏeme predpokladaÈ opodstatnenosÈ ìal-
‰ieho postupu.

Závereãn˘m krokom na stanovenie adekvátnosti pouÏitia techniky ‰kálo-
vania je preverenie zhody teoretick˘ch záverov a v˘sledkov lineárnych mo-
delov. KeìÏe teoretické hodnoty zodpovedajúce predpokladom ‰kálovania
sú známe, na overenie na‰ej hypotézy treba vykonaÈ test zhody regresn˘ch
koeficientov s t˘mito parametrami. Ako sme uÏ povedali, na základe teo-
retick˘ch úvah oãakávame, Ïe pre regresné koeficienty bude platiÈ a = 
= ln(�(rt+1)), b = 0,5. Túto skutoãnosÈ ìalej preverujeme ako ‰tatistickú hy-
potézu.

V prípade koeficientu a stanovujeme hypotézu:

H0 : a = ln ��(rt+1)�
H1 : a � ln ��(rt+1)�

a v prípade koeficientu b hypotézu:

1H0 : b = ––
2

1
H1 : b � ––

2

V˘sledky testov t˘chto hypotéz sú uvedené v tabuºke 4. Z v˘sledkov 
vypl˘va, Ïe v prípade indexu SAX moÏno zamietnuÈ hypotézu o rovnosti
koeficientov regresnej rovnice s predpokladan˘mi teoretick˘mi hodno-
tami.
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k AC PAC Q-Stat Prob

1 0,092 0,092 0,262 0,609

2 –0,277 –0,288 2,736 0,255

3 –0,039 0,022 2,788 0,426

4 0,383 0,336 7,923 0,094

5 –0,083 –0,213 8,176 0,147

6 –0,071 0,178 8,368 0,212

7 –0,017 –0,097 8,379 0,300

8 0,145 0,043 9,259 0,321

9 –0,130 –0,083 10,005 0,350

10 –0,114 –0,128 10,611 0,389

11 –0,039 0,010 10,686 0,470

12 –0,014 –0,193 10,696 0,555

TABUĽKA 3 Ljungov-Boxov test pre index PX50
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GRAF 1 Lineárny model indexu DJI

GRAF 2 Lineárny model indexu SAX

GRAF 3 Lineárny model indexu PX-50

a štand. obch. (a) t-stat(a) p(a) b štand. obch. (b) t-stat(b) p(b)

DJI –4,574 0,040 –1,243 0,225 0,497 0,009 –0,299 0,767

SAX –4,384 0,081 –2,910 0,007 0,579 0,019 4,070 0,000

PX50 –3,963 0,160 1,818 0,081 0,431 0,038 –1,818 0,081

TABUĽKA 4 Výsledky testov regresných koeficientov

DJI

y = 0,4972x -  4,5738

R
2
 = 0,99
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SAX

y = 0,5788x - 4,3844

R
2
 = 0,9696

PX-50

y = 0,4309x - 3,9631

R
2
 = 0,821
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R2 = 0,99

y = 0,5788x – 4,3844
R2 = 0,9696

y = 0,4309x – 3,9631
R2 = 0,821
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5. Záver

V tomto ãlánku sme skúmali vhodnosÈ pouÏitia ‰kálovania pri v˘poãte
‰tandardnej odch˘lky, resp. volatility za rôzne ãasové obdobia. Treba podot-
knúÈ, Ïe sa vypoãítané v˘sledky pri porovnaní akciového indexu Dow Jones
Industrial Average s indexmi SAX a PX-50 lí‰ili – pri indexe DJI v na‰om
modeli skúman˘ koeficient dosahoval hodnotu 0,497 oproti oãakávanej hod-
note 0,5, a teda pomerne dobre zodpovedal predpokladom – ‰tatisticky ne-
bolo moÏné nulovú hypotézu opodstatÀujúcu pouÏitie ‰kálovania zamiet-
nuÈ. Naproti tomu pri indexoch SAX a PX-50 sme získali hodnoty 0,57 a 0,43.
V t˘chto prípadoch sú uÏ odch˘lky od oãakávanej hodnoty zrejmé a v prí-
pade slovenského indexu dokonca ‰tatisticky v˘znamné. Praktické závery
z t˘chto v˘sledkov naznaãujú, Ïe akékoºvek aplikácie vyuÏívajúce konver-
ziu volatility pomocou ‰kálovania na slovensk˘ch a ãesk˘ch údajoch povedú
k nadhodnoteniu, resp. podhodnoteniu volatility.

Z uveden˘ch v˘sledkov vypl˘va, Ïe tradiãné ‰kálovanie ‰tandardnej od-
ch˘lky má svoje obmedzenia. V prvej ãasti sme ukázali, Ïe sa dá plne uplat-
niÈ, ak ceny aktíva sledujú proces náhodnej prechádzky (random walk). Teó-
ria sa so zlyhaním podmienok tradiãného ‰kálovania vyrovnáva v závislosti
od jeho príãin dvoma spôsobmi.
1. Poru‰enie predpokladu kon‰tantnosti rozptylu náhodn˘ch zloÏiek ut spô-

sobuje poru‰enie vzÈahov v (4) a tradiãné ‰kálovanie teda nie je moÏné.
Na moÏnosti ‰kálovania v prípade prítomnosti procesu GARCH(1,1) upo-
zornili Drost a Nijman (1993).

2. Na nevhodnosÈ tradiãného ‰kálovania pri viac ako 1000-násobkoch zá-
kladného obdobia (1 deÀ) poukázal Peters (1996); ten za príãinu zlyha-
nia oznaãuje zlyhanie hypotézy efektívnych trhov.
Napriek uveden˘m nedostatkom má vyuÏívanie tradiãného ‰kálovania

svoje v˘hody, medzi ktoré patrí napríklad veºmi jednoduch˘ prevod medzi rôz-
nymi ãasov˘mi horizontmi. V mnoh˘ch prípadoch sa môÏe javiÈ ako v˘hodné
pouÏívaÈ vo v˘poãtoch denné v˘nosy, pretoÏe v takomto prípade získavame
vy‰‰iu veºkosÈ vzorky (za 1 obchodn˘ rok pribliÏne 252 obchodn˘ch dní).

V tomto ãlánku preto poukazujeme na skutoãnosÈ, Ïe napriek svojmu roz-
‰írenému vyuÏívaniu je ‰kálovanie opodstatnené len v súvislosti so splne-
ním niektor˘ch re‰triktívnych podmienok (ako je napríklad homoskedasti-
cita a nezávislosÈ rozptylu cenov˘ch inovácií v ãase). Ak tieto podmienky
nie sú splnené, vyuÏívanie ‰kálovania vedie k skresleniu, a teda k ne-
správnym v˘sledkom. So zameraním na praktickú aplikáciu moÏno záve-
rom odporúãaÈ, aby sa na v˘poãty ‰tandardnej odch˘lky vyuÏívali údaje
s rovnakou periodicitou, aká je pri ìal‰om skúmaní potrebná. Tento postup
obmedzuje riziko skreslení, ktor˘ch sa môÏe ‰kálovanie dopustiÈ.
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In this paper, we investigate the adequacy of scaling, a method frequently used
in estimation of standard deviation of stock returns. Scaling is based on the as-
sumption that standard deviation is proportional to the square root of the length of
the time interval of the sample (for example daily, monthly or annual data). We ana-
lyze the cases when this assumption is justified, and emphasize possible weaknes-
ses of this procedure. As an example, we test the assumptions of scaling on three
market indices: Slovak SAX, Czech PX-50 and the S&P 500 index. We conclude that
in case of Czech and Slovak index we find significant deviations from stated as-
sumptions. Hence, contrary to the common practice, time-series scaling cannot be
used on all time series and requires prior careful examination of the analyzed data.
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