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1. Úvod

Pfii modelování vícerozmûrn˘ch ekonomick˘ch ãasov˘ch fiad je nutné mezi
fiadami rozli‰ovat krátkodobé a dlouhodobé vztahy. Krátkodobé vztahy mezi
ãasov˘mi fiadami existují pouze v relativnû krátkém období a po ãase mizí.
Naproti tomu dlouhodobé vztahy trvají dlouhodobû a s postupujícím ãasem
nemizí. Dlouhodobé vztahy pak pfiímo souvisejí s problematikou nastolení
a udrÏení rovnováÏného stavu (ekvilibria), coÏ chápeme jako stav, k nûmuÏ
je systém neustále pfiitahován. Hospodáfiská politika se sv˘mi kroky sice
snaÏí o nastolení rovnováÏného stavu, vût‰inou v‰ak dosaÏení tohoto stavu
trvá jen krátce a hospodáfiskopolitická zpoÏdûní vyvolají „pfiestfielení“ to-
hoto stavu (systém tak rovnováÏn˘mi stavy pouze „prochází“). Navíc kaÏd˘
ekonomick˘ systém je neustále vystaven ‰okÛm, které také vedou k vybo-
ãení ze stavu rovnováhy. Ekonomick˘ systém je pak v rovnováÏném stavu
vÏdy pouze doãasnû. Nicménû mÛÏe b˘t ve stavu, kter˘ k rovnováÏnému
stavu v ãase konverguje.

Pfii anal˘ze vztahÛ ekonomick˘ch ãasov˘ch fiad vût‰inou vycházíme z tes-
tování hypotézy, která vypl˘vá z teoretického modelu. Pokud odklon smûru
v˘voje ãasov˘ch fiad od teoretického modelu je pouze krátkodob ,̆ ãasem se
vytrácí a existuje mez, za kterou jít nemÛÏe, jsou ãasové fiady v rovnováÏ-
ném stavu. Ekonometrické vyjádfiení tohoto stavu se naz˘vá kointegrace
ãasov˘ch fiad. JestliÏe zde tato mez není, potom nelze fiíci, Ïe ãasové fiady
jsou v rovnováÏném stavu, tedy ãasové fiady kointegrovány nejsou. V na‰í
empirické verifikaci modelÛ nás budou zajímat pouze ãasové fiady kointe-
grované, protoÏe pouze u nich lze analyzovat charakter vzájemné závislosti.
Nekointegrované ãasové fiady neobsahují Ïádn˘ spoleãn˘ prvek a jejich zkou-
mání je bezpfiedmûtné, neboÈ se dlouhodobû vyvíjejí nezávisle na sobû. Po-
drobnûji se s anal˘zou kointegrace ãasov˘ch fiad lze seznámit v (Granger –
Newbold, 1970), (Box – Jenkins, 1970), (Hamilton, 1994), (Arlt, 1997).

V (Tom‰ík, 2001) prezentovaná anal˘za dovozní a v˘vozní funkce byla
provedena metodou regresní anal˘zy diferencovan˘ch (stacionarizovan˘ch)
ãasov˘ch fiad. Takto provedená regresní anal˘za sice umoÏnila zkoumat zá-
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vislosti vysvûtlovan˘ch promûnn˘ch na zvolen˘ch vysvûtlujících faktorech,
ale neumoÏnila zkoumat dlouhodobé vlastnosti dan˘ch ãasov˘ch fiad. K to-
muto v˘zkumu je nutné pouÏít kointegraãní anal˘zu modelÛ a modely Er-
ror Correction; v˘sledky z tohoto v˘zkumu jsou prezentovány v této stati.

2. Testy jednotkového kofiene

Pfied zahájením ekonometrické anal˘zy jsme zkoumali pfiítomnost jednot-
kového kofiene ve v‰ech ãasov˘ch fiadách námi jiÏ dfiíve testovan˘ch modelÛ
dovozní a v˘vozní funkce. NejpouÏívanûj‰ím testem pfiítomnosti jednotko-
vého kofiene v ãasov˘ch fiadách je Dickeyho-FullerÛv test (resp. roz‰ífien˘
Dickeyho-FullerÛv test). Roz‰ífien˘ Dickeyho-FullerÛv test (ADF-test) je za-
loÏen na regresní anal˘ze první diference ãasové fiady v závislosti na zpoÏ-
dûn˘ch hodnotách úrovnû ãasové fiady, zpoÏdûn˘ch diferencích ãasové fiady,
konstantû a trendu ãasové fiady. Pfiíkladem mÛÏe b˘t model se dvûma zpoÏ-
dûn˘mi diferencemi:

Dyt = g1yt-1 + g2Dyt-1 + g3Dyt-2 + g4 + g5t

V˘sledky ADF-testu jsou zaloÏeny na hodnotû t-statistiky regresního ko-
eficientu u regresoru zpoÏdûné úrovÀové fiady. ADF-testy testují nulovou
hypotézu pfiítomnosti jednotkového kofiene, tj. nestacionarity ãasové fiady,
ve vztahu:

yt = m + r yt-1 + «t

V˘sledky testÛ stacionarity dovozní1 a v˘vozní funkce2 podle upraveného
Dickeyho-Fullerova testu shrnují tabulky 1 a 2. Pro na‰e potfieby by mûly
b˘t v‰echny ãasové fiady integrovány stupnûm jedna.

V˘sledkem testÛ hypotézy pfiítomnosti jednotkového kofiene u anal˘z do-
vozních a v˘vozních funkcí I a II je zji‰tûní, Ïe v‰echny ãasové fiady s v˘-
jimkou míry nezamûstnanosti jsou skuteãnû integrovány stupnûm jedna,
a jsou tedy stacionární v prvních diferencích. Míra nezamûstnanosti je in-
tegrována stupnûm dva. âasové fiady prÛmyslová v˘roba v SRN a poãet pra-
covních dnÛ jsou podle ADF-testu integrovány jiÏ stupnûm nula.

V dal‰í ãásti anal˘zy pfiedpokládáme, Ïe v‰echny fiady mají charakter I(1)
– ãasovou fiadu míry nezamûstnanosti pro zjednodu‰ení z anal˘zy v˘vozní
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1 V dovozní funkci I uvaÏujeme následující vysvûtlující promûnné: hrub˘ domácí produkt, pomûr
indexu spotfiebitelsk˘ch cen a indexu cen dovozu, reálnou penûÏní zásobu deflovanou CPI, pfiíliv
pfiím˘ch zahraniãních investic a poãet pracovních dnÛ. Dummy promûnné, které v regresní ana-
l˘ze dovozní i v˘vozní funkce zastupovaly kurzov˘ ‰ok v podobû roz‰ífiení fluktuaãního pásma
kurzu koruny v únoru 1996 a mûnovou krizi v kvûtnu 1997, nebudeme pfii kointegraãní anal˘ze
dovozu a v˘vozu uvaÏovat. U dovozní funkce II bereme v úvahu pouze promûnné hrub˘ domácí
produkt, pomûr indexu cen prÛmyslov˘ch v˘robcÛ a indexu cen dovozu a reálná penûÏní zásoba
deflovaná PPI.
2 Ve v˘vozní funkci I uvaÏujeme následující vysvûtlující promûnné: hrub˘ domácí produkt v SRN,
pomûr indexu spotfiebitelsk˘ch cen v SRN a indexu v˘vozních cen, mûnov˘ kurz, nerovnováha
na domácím penûÏním trhu, v˘voj nezamûstnanosti a poãet pracovních dnÛ. U v˘vozní funkce II
bereme v úvahu pouze prÛmyslovou v˘robu v SRN, pomûr indexu cen prÛmyslov˘ch v˘robcÛ
v SRN a indexu cen v˘vozu a mûnov˘ kurz.



funkce vylouãíme –, a mÛÏeme pak postupovat kointegraãní anal˘zou, která
umoÏÀuje zachytit dlouhodobé vztahy i krátkodobou dynamiku promûn-
n˘ch.

3. Kointegraãní anal˘za, model Error Correction a testy kointegrace

Engleova-Grangerova metoda (Engle – Granger, 1987) pfiedstavuje nej-
jednodu‰‰í zpÛsob kointegraãní anal˘zy. Tato anal˘za spoãívá ve dvou-
stupÀovém odhadu parametrÛ modelÛ obsahujících kointegrované pro-
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TABULKA 1 Testy jednotkového kořene časových řad dovozní funkce I a II

proměnná úroveň první diference

formát t-statistika formát t-statistika

dovozní funkce I

IMP C, T, 3 -0,7772 C, 2 -6,6954 Z1

HDP C, T, 3 -1,6279 C, 2 -6,8757 Z1

CPI/Pimport C, T, 5 -2,7754 C, 2 -7,8379 Z1

M2/CPI C, T, 3 -1,5438 C, 3 -3,4899 Z5

FDI C, T, 4 -2,2812 C, 2 -6,5967 Z1

DNY C, 2 -4,6213 Z1 C, 1 -17,3983 Z1

dovozní funkce II

PPI/Pimport C, T, 2 -2,7937 C, 2 -6,0577 Z1

M2/PPI C, T, 2 -1,3509 C, 3 -3,1278 Z5

poznámky: – Výsledky testu stacionarity pro veličiny IMP a HDP u dovozní funkce II jsou stejné jako u dovozní funk-
ce I; proto je v tabulce uvádíme jen jednou u funkce I.

– C – konstanta, T – trend, číslo – počet zpoždění, Z1 – jednotkový kořen zamítnut na hladině 1 %, Z5 – jed-
notkový kořen zamítnut na hladině 5 %; volba o zamítnutí nulové hypotézy přítomnosti jednotkového ko-
řene provedena na základě MacKinnonových kritických hodnot.

TABULKA 2 Testy jednotkového kořene časových řad vývozní funkce I a II

proměnná úroveň první diference

formát t-statistika formát t-statistika

vývozní funkce I

EXP C, T, 2 -1,9692 C, 2 -4,8387 Z1

HDPSRN C, T, 3 -1,0084 C, 2 -6,9678 Z1

CPISRN /Pexport C, T, 2 -2,3483 C, 2 -6,9855 Z1

ER C, T, 1 -2,4481 C, 2 -4,8503 Z1

M2/CPI – k*Y C, 3 -1,8660 C, 2 -5,3255 Z1

NEZ C, T, 2 0,4950 C, 2 -1,2367a

DNY C, 2 -4,6213 Z1 C, 1 -17,3983 Z1

vývozní funkce II

PrůmSRN C, T, 2 -4,7477 Z1 C, 2 -9,0732 Z1

PPISRN /Pexportz C, T, 3 -2,1450 C, 3 -5,1730 Z1

vysvětlivky: a Jednotkový kořen zamítnut až ve druhé diferenci časové řady (formát řady druhé diference: C, 2); za-
mítnutí provedeno na 1% hladině významnosti.

poznámky: – Výsledky testu stacionarity pro veličiny EXP a ER u vývozní funkce II jsou stejné jako u vývozní funk-
ce I; proto je v tabulce uvádíme jen jednou u funkce I.

– C – konstanta, T – trend, číslo – počet zpoždění, Z1 – jednotkový kořen zamítnut na hladině 1 %; volba
o zamítnutí nulové hypotézy přítomnosti jednotkového kořene provedena na základě MacKinnonových
kritických hodnot.



mûnné. V prvním stupni se odhadne kointegraãní vektor a ve druhém stupni
jsou rezidua statické regrese z prvního stupnû pouÏita v modelu Error Cor-
rection (EC-model). EC-model se mÛÏe stát základem pro zji‰tûní, zda ãa-
sové fiady jsou kointegrované. Kdyby fiady kointegrované nebyly, potom by
parametr u ãlenu EC (reziduí statické regrese) byl nulov˘; kdyby fiady ko-
integrované byly, byl by tento parametr záporn .̆

Dal‰í metodou kointegraãní anal˘zy je Johansenova metoda (Johansen,
1991). V˘hodou Johansenova pfiístupu proti Engleovû-Grangerovû metodû
je to, Ïe kromû testu kointegrace umoÏÀuje také explicitnû fie‰it potenci-
ální existenci více kointegraãních vektorÛ. Johansenova metoda je zalo-
Ïena na autoregresním vektoru (Vector Autoregression VAR), coÏ umoÏÀuje
ignorovat otázku endogennosti promûnn˘ch pfii testování dlouhodobého
vztahu.3

Prvním krokem v Johansenovû metodû je stanovení poãtu zpoÏdûní v au-
toregresním vektoru, pfiiãemÏ vzhledem k riziku nadmûrné parametrizace
je vhodné volit pomûrnû nízk˘ fiád VAR-modelu (tato volba probíhá na zá-
kladû dvou kritérií – Schwarz Bayesian Criterion (SBC) a Akaike Info Cri-
terion (AIC)). Dále je nutné zvolit formu autoregresního vektoru. Vût‰inou
se volí forma zahrnující konstantu bez trendu (restricted intercept, no
trends), i kdyÏ jednotlivé promûnné sice mají trend, ale pohybují se spoleãnû
a není logické pfiedpokládat, Ïe by v kointegraãním vztahu trend vznikal.
Nakonec je nutné kointegraãní vektor normalizovat.

Vzhledem k v˘‰e uveden˘m v˘hodám Johansenovy metody kointegraãní
anal˘zy jsme se rozhodli s ní pracovat i v na‰em v˘zkumu dovozní a v˘-
vozní funkce.

3.1 Kointegraãní anal˘za dovozu4

3.1.1 Rovnice dovozní funkce I

IMP = b0 + b1HDP + b2(CPI/Pimport) + b3(M2/CPI) + b4FDI + b5DNY

Prvním krokem bylo urãení poãtu zpoÏdûní ve VAR-modelu. Jak jiÏ bylo
uvedeno, vzhledem k riziku nadmûrné parametrizace je vhodné volit po-
mûrnû nízk˘ fiád VAR-modelu. AIC- a SBC-kritéria nám nakonec doporu-
ãila zvolit zpoÏdûní s periodou 2 a 3. Pro potvrzení správnosti specifikace
VAR-modelu jsme je‰tû otestovali sériovou korelaci, normalitu a hetero-
skedasticitu; v˘sledky zde v‰ak z dÛvodu rozsahu stati neuvádíme. Zvolená
forma kointegraãního vektoru zahrnovala konstantu bez trendu. V závûru
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3 V Engleovû-Grangerovû metodû se uvaÏují jen jednorovnicové modely, tj. pfiedpokládá se, Ïe
jedna nebo více ãasov˘ch fiad má exogenní charakter. V mnoha praktick˘ch situacích v‰ak ne-
víme, která z fiad je exogenní a která endogenní; proto s jednorovnicov˘mi modely nelze vysta-
ãit. Potom je vhodné vycházet z modelu VAR; v jeho rámci lze konstruovat EC-modely. Tento po-
stup tak do jisté míry fie‰í problém simultanity.
4 Jeden z oponentÛ autorovi navrhl k zváÏení, zda je opodstatnûné do dlouhodob˘ch kointegraã-
ních rovnic zafiazovat penûÏní zásobu, kdyÏ její v˘znam spoãívá v zastupování krátkodobé ne-
rovnováhy na penûÏním trhu. Autor se v‰ak domnívá, Ïe tento v˘zkum se pokou‰í nejen kvanti-
fikovat dlouhodobé vlivy pÛsobící na zahraniãní obchod âeské republiky, ale pokou‰í se i odpovûdût
na otázku platnosti keynesiánsk˘ch a monetárních vyrovnávacích procesÛ platební bilance v dlou-
hém období; a zde vysvûtlující promûnná penûÏní zásoba hraje klíãovou a nezastupitelnou úlohu.



jsme kointegraãní vektor normalizovali, ãímÏ jsme získali kointegraãní rov-
nici celkového dovozu do âeské republiky v letech 1993–1998.

Kointegraãní rovnice dovozní funkce I (v závorkách jsou uvedeny t-sta-
tistiky):

IMP = -3,12 + 0,24HDP + 2,32(CPI/Pimport) + 1,06(M2/CPI) + 0,00FDI – 0,46DNY

(1,00) (3,45) (2,02) (0,08) (-6,37)

R2 = 0,798, upravené R2 = 0,738

Testy reziduálÛ (BreuschÛv-GodfreyÛv LM-test autokorelace a Arch LM-
-test) udávají nízké hodnoty F-statistiky, a tudíÏ vysoké P-hodnoty odmítají
hypotézu existence autokorelace a heteroskedasticity.

U koeficientÛ hlavních zkouman˘ch promûnn˘ch (dÛchodu, pomûru rÛs-
tu domácích a dovozních cen a reálné penûÏní zásoby) vy‰la znaménka vy-
jadfiující závislosti vysvûtlované promûnné na vysvûtlujících veliãinách
v souladu s pfiedpoklady ekonomické teorie – k rÛstu dovozu vede zv˘‰ení
domácích cen v pomûru k rÛstu cen dovozu, rÛst dÛchodu a zv˘‰ení reálné
penûÏní zásoby. Správné znaménko vy‰lo i u závislosti dovozu na pfiílivu
pfiím˘ch zahraniãních investic (FDI) – se zvy‰ujícím se pfiílivem FDI do-
chází k rÛstu dovozu, ale tato závislost je velmi slabá.5 Naopak v odhadu
modelu vy‰la ‰patná znaménka u závislosti dovozu na poãtu pracovních
dnÛ.

Kointegraãní anal˘za ukázala, Ïe v dlouhém období má na v˘voj dovozu
nejvût‰í vliv pfiedev‰ím v˘voj pomûru domácích a dovozních cen (pfiiãemÏ
cena dovozu obsahuje i informace o zmûnû kurzu, ponûvadÏ kurz nebyl do
anal˘zy dovozní funkce samostatnû zafiazen). Anal˘za zároveÀ prokázala,
Ïe reálná penûÏní zásoba pomûrnû silnû determinuje v˘voj dovozu i v dlou-
hém období, coÏ potvrzuje dlouhodobou platnost monetárního pfiístupu
k procesu vyrovnání v˘konové bilance. ZároveÀ se prokázalo, Ïe v pfiípadû
neakomodativní (nezohledÀující ekonomick˘ v˘voj) mûnové politiky pÛsobí
parametr dÛchodu pouze ve v˘‰i 0,24 (tj. pfii jednotkovém zv˘‰ení dÛchodu
dojde pfii neakomodativní mûnové politice v dlouhém období ke zv˘‰ení do-
vozu pouze o 0,24).

Kointegrace byla potvrzena i Johansenov˘m testem jak na hladinû v˘-
znamnosti 5 %, tak na hladinû v˘znamnosti 1 %.

421Finance a úvûr, 51, 2001, ã. 7–8

5 Pro lep‰í vystiÏení vztahu mezi dovozem a pfiím˘mi zahraniãními investicemi by bylo vhodné
testovat závislost v˘voje dovozu pouze na pfiím˘ch zahraniãních investicích plynoucích do prÛ-
myslu. V tomto pfiípadû by se patrnû potvrdila mnohem silnûj‰í kladná závislost dovozu na FDI.

TABULKA 3 t-statistiky koeficientů modelu Error Correction dovozní funkce I

proměnná konstanta DHDP-2 DHDP-3 D(CPI/Pimport )-2 D(CPI/Pimport )-3 D(M2/CPI )-2 D(M2/CPI )-3

t-statistika -0,04 -1,22 1,64 -1,81 0,39 -0,26 3,36
proměnná DFDI-2 DFDI-3 DDNY-2 DDNY-3 DIMP-2 DIMP-3 ECM
t-statistika -0,30 -0,53 2,00 1,91 -0,61 2,23 -6,33



Kointegraãní rovnici doplÀuje rovnice korekce odchylek (Error Correction
Model – ECM).

DIMP = -0,0005 – 0,64DHDP-2 + 0,95DHDP-3 – 2,43D(CPI/Pimport)-2 + 
+ 0,43D(CPI/Pimport)-3 – 0,31D(M2/CPI)-2 + 3,83D(M2/CPI)-3 – 
– 0,003DFDI-2 – 0,004DFDI-3 + 0,31DDNY-2 + 0,29DDNY-3 – 

– 0,09DIMP-2 + 0,29DIMP-3 – 1,03ECM

3.1.2 Rovnice dovozní funkce II

IMP = b0 + b1 HDP + b2 (PPI/Pimport) + b3 (M2/PPI)

Prvním krokem kointegraãní anal˘zy bylo opût urãení poãtu zpoÏdûní ve
VAR-modelu. AIC- a SBC-kritéria naznaãovala zvolit zpoÏdûní s periodou 3
a 4. Zvolená forma kointegraãního vektoru zahrnovala konstantu bez
trendu. V závûru jsme kointegraãní vektor normalizovali, ãímÏ jsme získali
kointegraãní rovnici celkového dovozu do âR v letech 1993–1998.

Kointegraãní rovnice dovozní funkce II (v závorkách jsou uvedeny t-sta-
tistiky):

IMP = -3,85 + 0,06HDP + 2,07(PPI/Pimport) + 0,67(M2/PPI)

(0,26) (2,40) (1,14)

R2 = 0,902, upravené R2 = 0,886.
Testy reziduálÛ (BreuschÛv-GodfreyÛv LM-test autokorelace a Arch LM-
-test) udávají nízké hodnoty F-statistiky, a tudíÏ vysoké P-hodnoty opût od-
mítají hypotézu existence autokorelace a heteroskedasticity.

Hlavní zkoumané koeficienty (dÛchod, pomûr rÛstu domácích a dovoz-
ních cen a reálná penûÏní zásoba) opût mají správná znaménka – k rÛstu
dovozu vede zv˘‰ení domácích cen v pomûru k rÛstu cen dovozu, rÛst dÛ-
chodu a zv˘‰ení reálné penûÏní zásoby. Kointegraãní anal˘za dovozní funk-
ce II potvrdila závûry z anal˘zy dovozní funkce I: v dlouhém období má na
v˘voj dovozu nejvût‰í vliv pfiedev‰ím v˘voj pomûru domácích a dovozních
cen, vãetnû kurzov˘ch zmûn. Dále obû dvû provedené anal˘zy ukázaly, Ïe
v dlouhém období je dovoz v âR relativnû slabû determinován v˘vojem do-
mácího dÛchodu.

Kointegrace byla potvrzena i Johansenov˘m testem jak na hladinû v˘-
znamnosti 5 %, tak na hladinû v˘znamnosti 1 %.

Kointegraãní rovnici doplÀuje rovnice korekce odchylek (Error Correction
Model – ECM).
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TABULKA 4 t-statistiky koeficientů modelu Error Correction dovozní funkce II

proměnná konstanta DHDP-3 DHDP-4 D(PPI/Pimport )-3 D(PPI/Pimport )-4

t-statistika -0,09 3,38 1,08 0,61 -0,61
proměnná D(M2/PPI )-3 D(M2/PPI )-4 DIMP-3 DIMP-4 ECM
t-statistika 2,40 0,39 6,47 3,97 -13,2
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TABULKA 5 Kointegrační koeficienty a ECM-koeficient dovozní funkce II sdružených komodit-
ních skupin SITC

skupina forma HDP PPI/Pimport M2/PPI ECM koeficient
dovozu VAR determinace

celkem IMP C, T, 3-4 0,06 2,07 0,67 -1,47 0,902
SITC_0148 C, T, 3-6 -0,51 1,38 1,35 -1,51 0,940
SITC_2356 C, T, 3-6 0,76 1,19 1,04 -1,54 0,901
SITC 7 C, T, 5-6 -0,30 0,44 1,37 -1,72 0,867

DIMP = -0,0007 + 1,20DHDP-3 + 0,41DHDP-4 + 0,80D(PPI/Pimport)-3 –
– 0,85D(PPI/Pimport)-4 + 2,03D(M2/PPI)-3 + 0,32D(M2/PPI)-4 + 

+ 0,39DIMP-3 + 0,26DIMP-4 – 1,47ECM

V tabulce 5 jsou uvedeny koeficienty vysvûtlujících promûnn˘ch kointe-
graãní rovnice dovozní funkce II a koeficient ECM-ãlenu anal˘zy dovozu
sdruÏen˘ch komoditních skupin SITC_0148 a SITC_2356 a komoditní sku-
piny SITC 7.

Kointegraãní anal˘za funkce dovozu do âR prokázala existenci dlouho-
dobé závislosti dovozu na hrubém domácím produktu, v˘voji pomûru do-
mácích a dovozních cen a reálné penûÏní zásobû (koeficient determinace se
nacházel v intervalu 86–94 %). Nejvût‰í závislost dovozu byla prokázána
na cenovém v˘voji (kter˘ v sobû zahrnuje i v˘voj mûnového kurzu) a v˘voji
reálné penûÏní zásoby.

V˘sledky kointegraãní anal˘zy dovozu v závislosti na v˘voji dÛchodu na-
znaãují následující zajímavé závûry: dlouhodobû je celkov˘ dovoz jen slabû
závisl˘ na v˘voji dÛchodu (koeficient 0,06), av‰ak dovoz sdruÏené komoditní
skupiny SITC_2356 je v dlouhém období kladnû korelován s v˘vojem dÛ-
chodu a naopak sdruÏená komoditní skupina SITC_0148 a skupina SITC 7
jsou zápornû korelovány s v˘vojem dÛchodu (viz tabulka 5). Tyto v˘sledky
tak naznaãují, Ïe rÛst dÛchodu bude v dlouhém období s sebou táhnout i rÛst
dovozu surovin, paliv, materiálÛ a polotovarÛ (SITC_2356) a naopak sou-
ãasn˘ dovoz pfiispûje ke zmûnû struktury domácí nabídky, coÏ se projeví po-
klesem dovozu skupiny strojÛ a pfiepravního zafiízení (SITC 7) a dovozu
osobní spotfieby (SITC_0148).

Je vhodné si podrobnûji v‰imnout je‰tû v˘‰e koeficientÛ závislosti dovozu
skupiny strojÛ a pfiepravních zafiízení (SITC 7). Dovoz této skupiny je cit-
livûj‰í na v˘voj penûÏního trhu, resp. celkové domácí poptávky, v podmín-
kách akomodativní penûÏní nabídky neÏ na v˘voj domácích a dovozních cen
(vãetnû kurzov˘ch zmûn). Podobné v˘sledky bylo moÏné pozorovat i u re-
gresní anal˘zy dovozu skupiny SITC 7; to vede k závûru, Ïe dovoz skupiny
stojÛ a pfiepravních zafiízení je ovlivnûn jin˘mi neÏ cenov˘mi faktory.

JiÏ dfiíve provedená regresní anal˘za potvrzovala statisticky v˘znamn˘
koeficient u závislosti dovozu na v˘voji reálné penûÏní zásoby. Kointegraãní
anal˘za navíc potvrdila existenci dlouhodobé závislosti dovozu na reálné
penûÏní zásobû, tj. na situaci penûÏního trhu. Tyto v˘sledky pak vedou k zá-
vûru, Ïe v pfiípadû anal˘zy dovozní funkce jiÏ nevystaãíme se standardními
keynesiánsk˘mi modely operujícími pouze s vysvûtlujícími promûnn˘mi dÛ-
chod, cenov˘ a kurzov˘ v˘voj, ale je nutné pfiihlíÏet i k monetárnímu pojetí



platební bilance a pokusit se vysvûtlit v˘voj dovozu v závislosti na situaci
penûÏního trhu.

Koeficient u EC-ãlenu vÏdy dosahoval v absolutním vyjádfiení hodnoty ko-
lem 1,5, coÏ naznaãuje, Ïe u funkce dovozu sice dochází k pfiestfielování
z jedné nerovnováhy do opaãného smûru, ale zároveÀ tím i k oscilaci kolem
rovnováÏné úrovnû se sniÏující se amplitudou.

3.2 Kointegraãní anal˘za v˘vozu

Základní rovnice v˘vozní funkce, ze které jsme pfii odhadu kointegraãní
anal˘zy v˘vozu vycházeli, je následující:

EXP = a0 + a1 HDPSRN + a2 (CPI_SRN/P_exp) + a3 ER – 
– a4 (M/PCPI – k . Y) + a5 NEZ + a6 DNY

AIC- a SBC-kritéria pfii urãení poãtu zpoÏdûní naznaãovala zvolit zpoÏ-
dûní s periodou 2, 3 a 4. Zvolená forma kointegraãního vektoru zahrnovala
konstantu bez trendu.

Odhadnutá kointegraãní rovnice ukázala, Ïe dlouhodobû je ãesk˘ v˘voz
nejsilnûji ovlivÀován v˘vojem pomûru zahraniãních a v˘vozních cen, v˘vo-
jem zahraniãního dÛchodu a mûnov˘m kurzem. Citlivost v˘vozu na zb˘va-
jící vysvûtlující promûnné – míru restrukturalizace, poãet pracovních dnÛ
a situaci penûÏního trhu – byla jiÏ celkem zanedbatelná.

Objektivnû je nutné fiíci, Ïe vût‰ina koeficientÛ kointegraãní rovnice cel-
kového ãeského v˘vozu vy‰la statisticky nev˘znamná a Ïe model dosáhl jen
slabé vypovídací schopnosti (i kdyÏ kointegrace v˘vozní funkce byla potvr-
zena Johansenov˘m testem jak na hladinû v˘znamnosti 5 %, tak na hla-
dinû v˘znamnosti 1 %).

Testy v˘vozních funkcí sdruÏen˘ch komoditních tfiíd SITC_0148
a SITC_2356 dosáhly podobnû „‰patn˘ch“ v˘sledkÛ; proto v této práci ne-
jsou ani uvádûny. Pfii interpretaci v˘sledkÛ anal˘zy v˘vozních funkcí se tak
budeme odvolávat pouze na jiÏ dfiíve provedenou a publikovanou regresní
anal˘zu funkcí ãeského zahraniãního obchodu (Tom‰ík, 2001).

4. Shrnutí v˘sledkÛ

Kointegraãní anal˘za funkce dovozu do âR prokázala existenci dlouho-
dobé závislosti dovozu na vysvûtlujících promûnn˘ch hrub˘ domácí produkt,
pomûr zmûn domácích cen a zmûn dovozních cen a reálná penûÏní zásoba.
Koeficient determinace kointegraãní anal˘zy dovozu byl dokonce vy‰‰í neÏ
u jednoduché regresní anal˘zy (dosahoval 92 %). Nejvût‰í dlouhodobá zá-
vislost dovozu byla prokázána na vysvûtlující promûnné pomûr zmûn do-
mácích cen a zmûn dovozních cen (koeficient závislosti dovozu se pohybo-
val v rozmezí od 0,44 do 2,07). Hodnoty ostatních koeficientÛ kointegraãní
anal˘zy závislosti dovozní funkce vy‰ly takto: u zmûn hrubého domácího
produktu od -0,51 do 0,76 a u reálné penûÏní nabídky od 0,67 do 1,37 (viz
tabulka 6).

Regresní a kointegraãní anal˘za dovozní funkce prokázala, Ïe na v˘voj
dovozu má vliv nejen v˘voj domácího dÛchodu a cen (které v sobû zahrnují
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i kurzové zmûny), ale i situace na penûÏním trhu.6 DÛchodová elasticita jak
jednotliv˘ch komoditních skupin dovozu, tak celkového dovozu byla ve vût-
‰inû pfiípadÛ nejen regresní, ale i kointegraãní anal˘zy niÏ‰í neÏ cenová elas-
ticita (viz tabulky 5 a 6). Jednoduché srovnání tûchto dvou elasticit by tak
vedlo k závûru, Ïe cenov˘ v˘voj byl hlavním determinantou v˘voje dovozu
âR ve zkoumaném období 1993–1998. Ov‰em dÛchodová elasticita dovozu
ilustruje reakci dovozu na zv˘‰ení dÛchodu pfii kombinaci pozitivního dÛ-
chodového efektu a záporného efektu likvidity. Pozitivní dÛchodov˘ efekt
prostfiednictvím mezního sklonu k dovozu vede pfii rÛstu dÛchodu k nav˘-
‰ení dovozu. Proti tomu pÛsobí záporn˘ efekt likvidity, kter˘ je vyvolán ná-
rÛstem poptávky po penûzích pfii nezmûnûné v˘‰i penûÏní nabídky. V˘sledn˘
dopad na dovoz je v tomto pfiípadû popsán pouze dÛchodovou elasticitou do-
vozu (bez ohledu na v˘voj penûÏního trhu) – viz koncept monetárního pfií-
stupu k platební bilanci (Polak, 1957–1958), (Magee, 1976), (Frenkel – John-
son, 1976).

Kdyby centrální banka prostfiednictvím akomodativní mûnové politiky
pfiizpÛsobila nabídku penûz poptávce po nich, byl by efekt likvidity potla-
ãen a skuteãná závislost dovozu na domácí poptávce by byla dána souãtem
dÛchodové elasticity a elasticity penûÏního trhu. V˘sledky na‰í anal˘zy pak
v takovémto pfiípadû ukazují, Ïe hlavní pfiíãinou v˘voje dovozu v âR v le-
tech 1993–98 nebyl cenov˘ (resp. kurzov˘) v˘voj, ale v˘voj domácí poptávky
v podmínkách akomodativní penûÏní nabídky.

Provedená regresní a kointegraãní anal˘za potvrdila relevantnost situ-
ace na trhu penûz pro v˘voj dovozu, a tím i pro fungování monetárního vy-
rovnávacího procesu platební bilance. V pfiípadû anal˘zy dovozní funkce tak
jiÏ nevystaãíme se standardními keynesiánsk˘mi modely, operujícími pouze
s vysvûtlujícími promûnn˘mi dÛchod a cenov˘ a kurzov˘ v˘voj, ale je nutné
pfiihlíÏet i k monetárnímu pojetí platební bilance a pokusit se vysvûtlit v˘-
voj dovozu v závislosti na situaci penûÏního trhu.

Anal˘za v˘vozní funkce tak uspokojivé v˘sledky jako anal˘za dovozní
funkce jiÏ nepfiinesla. V kointegraãní anal˘ze v˘vozní funkce vy‰la nejvût‰í
závislost v˘vozu na pomûru zmûn domácích cen a v˘vozních cen, dále pak
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TABULKA 6 Shrnutí výsledků vlastního výzkumu elasticit a koeficientů závislosti dovozní funkce

vysvětlující proměnná elasticity vypočtené koeficienty závislosti vypočtené 
z regresní analýzya z kointegrační analýzyb

důchod 0,92–1,44 (-0,51)–0,76
ceny 0,58–2,18 0,44–2,07
peněžní trh 1,50–3,37 0,67–1,37
domácí poptávka (důchod) 
v podmínkách akomodativní 
peněžní nabídky 2,45–4,76 0,73–1,80

vysvětlivky: a Interval elasticit je určen z provedené regresní analýzy celkového dovozu a dovozu sdružených komo-
ditních skupin SITC_0148 a SITC_2356.

b Interval koeficientů závislosti je určen z provedené kointegrační analýzy celkového dovozu, dovozu ko-
moditní skupiny SITC 7 a sdružených komoditních skupin SITC_0148 a SITC_2356.

6 Viz tabulky 3, 4 a 5 v (Tom‰ík, 2001); v nich nalezneme v˘sledky statistické v˘znamnosti vy-
svûtlujících promûnn˘ch.
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TABULKA 7 Shrnutí výsledků elasticit vývozní funkce

vysvětlující proměnná elasticity vypočtené z regresní analýzya

důchod 2,39–3,70
ceny 2,48–4,00
měnový kurz 1,11–1,79

na v˘voji zahraniãního hrubého domácího produktu (nebo prÛmyslu) a na-
konec na mûnovém kurzu (tabulka 7). Celkovû v‰ak model kointegraãní ana-
l˘zy v˘vozní funkce vy‰el jako statisticky nev˘znamn .̆ Regresní anal˘za
ukázala, Ïe ãesk˘ v˘voz je velmi silnû ovlivnûn pomûrem v˘voje zahraniã-
ních a v˘vozních cen a v˘vojem zahraniãního dÛchodu. Regresní – a ani ko-
integraãní – anal˘za nepotvrdily relevantnost situace na trhu penûz pro v˘-
voj v˘vozu.

DODATEK

V˘zkum vzájemné závislosti dovozu na v˘vozu (regresní anal˘za)

V regresní anal˘ze funkcí zahraniãního obchodu (Tom‰ík, 2001) byl testován v˘-
voj v˘vozu a dovozu v závislosti na v˘voji rÛzn˘ch vysvûtlujících promûnn˘ch (vãetnû
autoregresní funkce zpoÏdûné vlastní vysvûtlované promûnné). Av‰ak doposud ne-
byla testována vzájemná souvislost v˘voje dovozu a v˘vozu mezi sebou, pfiiãemÏ
v ãeské ekonomice lze pozorovat zvy‰ující se dovozní nároãnost ãeského v˘vozu. RÛst
dovozní nároãnosti v˘vozu pramení z toho, Ïe nejvíce exportujícími podniky v âR jsou
podniky se zahraniãní majetkovou úãastí, u nichÏ je velké mnoÏství v˘robních vstupÛ
zaji‰Èováno dovozem.

V této ãásti se pokusíme regresní anal˘zou odhadnout nejjednodu‰‰í lineární zá-
vislost ãeského dovozu na v˘vozu a urãit zpoÏdûní mezi v˘vojem dan˘ch veliãin. Sta-
tistické odhady jsou provedeny na meziroãních procentních pfiírÛstcích mûsíãních dat
dovozu a v˘vozu; odpadá tudíÏ problém nestacionarity ãasov˘ch fiad, a tím i problém
vzniku zdánlivé regrese.

Testovanou funkci dovozu lze vyjádfiit jako prostou funkci v˘vozu [Imp = f (Exp)],
ponûvadÏ je logické pfiedpokládat, Ïe rÛst v˘vozu vyvolá dodateãn˘ rÛst dovozu, coÏ
vyjadfiuje dovozní nároãnost v˘vozu. Pfiitom pÛvodní exogenní rÛst v˘vozu je podmí-
nûn dostateãnû velk˘mi zásobami surovin a zdrojÛ, které jsou potfiebné k v˘robû a re-
alizaci v˘vozu. Funkci dovozní nároãnosti v˘vozu vyjádfiíme ve tvaru:

Imp = b0 + b1 Expt + b2 Expt-1 + . . . + bn+1 Expt-n + «

Nejprve jsme testovali závislost celkového dovozu na celkovém v˘vozu (v závorkách
pod regresní funkcí jsou uvedeny hodnoty t-statistiky).

Imp = 0,69 + 0,81Exp – 0,16Exp-1 – 0,12Exp-2 + 0,17Exp-3

(3,42) (3,54) (-0,62) (-0,45) (0,63)

R2 = 0,351, R2 upravené = 0,252, F-statistika = 3,55 (P-hodnota = 0,003904), D-W-
-statistika = 1,28

V˘sledky regresní anal˘zy ukazují, Ïe mezi celkov˘m dovozem a celkov˘m v˘vo-
zem existuje vztah závislosti, pfiiãemÏ nejsilnûj‰í je tento vztah hned v bûÏném ob-

vysvětlivka: a Interval elasticit určen z provedené regresní analýzy celkového vývozu.



dobí bez zpoÏdûní. Tento závûr je pomûrnû pfiekvapující, protoÏe spí‰e by se dalo oãe-
kávat, Ïe zmûna v˘vozu vyvolá zmûnu dovozu aÏ s urãit˘m zpoÏdûním. V˘sledky re-
gresní anal˘zy ukazují, Ïe pokud v˘voz vzroste o 1 %, vyvolá tento rÛst v˘vozu rÛst
dovozu jiÏ v bûÏném období ve v˘‰i 0,81 %. Vzhledem k tomu, Ïe statisticky v˘znamnou
se ukázala závislost mezi dovozem a v˘vozem pouze v bûÏném období (navíc tato zá-
vislost byla i nejsilnûj‰í), lze odvodit závûr, Ïe realizace v˘vozu okamÏitû (jiÏ v daném
mûsíci) podnûcuje rÛst dovozu. Tato rychlá závislost mÛÏe b˘t vysvûtlena tak, Ïe su-
roviny a komponenty nutné k v˘robû a realizaci v˘vozu nejsou v dostateãném mnoÏ-
ství na skladech, ale jsou v daném období dovezeny, dále pak pouÏity na v˘robu zboÏí,
které je v daném mûsíci vyvezeno (systém zásobování just in time).7

Dále jsme provedli odhad dovozní nároãnosti v˘vozu v modelu dovozní funkce cel-
kového dovozu a dovozu sdruÏené komoditní skupiny surovin, paliv, materiálu a po-
lotovarÛ. Za vysvûtlující promûnné dovozní funkce byly brány následující regresory:
hrub˘ domácí produkt, pomûr zmûn domácích a dovozních cen, penûÏní trh, poãet
pracovních dnÛ8, celkov˘ v˘voz a zpoÏdûné hodnoty vlastní vysvûtlované promûnné.
Odhadovanou funkci9 lze vyjádfiit ve tvaru:

IMP (resp. IMP_2356) = b0 + b1 Y + b2 (CPI/Pimport) + b3 (M2/CPI) + 
+ b4 DNY + b5 EXP + AR(p) + «

Regresní odhad dovozní funkce celkového dovozu:

IMP = -0,94 + 1,32Y-3 + 1,24(CPI/Pimport)-1 + 1,08(M2/CPI)-3 + 0,19DNY + 
+ 0,66EXP – 0,29IMP-1 + 0,22IMP-3

R2 = 0,788, R2 upravené = 0,758, F-statistika = 26,09 (P-hodnota = 0,0000), D-W-sta-
tistika = 1,98

Regresní odhad dovozní funkce sdruÏené komoditní skupiny surovin, paliv, materiálu
a polotovarÛ:

IMP_2356 = -0,43 + 1,13Y-3 + 1,82(CPI/Pimport)-1 + 1,16(M2/CPI)-3 + 
+ 0,07DNY + 0,84EXP – 0,17IMP_2356-1 + 0,18IMP_2356-3

R2 = 0,797, R2 upravené = 0,768, F-statistika = 27,55 (P-hodnota = 0,0000), D-W-sta-
tistika = 1,83

Provedené regresní odhady celkového dovozu a dovozu sdruÏené komoditní sku-
piny surovin, paliv, materiálu a polotovarÛ s vyuÏitím v˘vozu jako jedné z vysvûtlu-
jících promûnn˘ch vedly ke zlep‰ení odhadu standardní dovozní funkce – vyjádfieno
zejména penalizovan˘m koeficientem determinace R2; srovnání provedeno s v˘sledky
regresní anal˘zy v˘zkumu provedeného v (Tom‰ík, 1999). ZároveÀ se podafiilo pro-
kázat statistickou v˘znamnost vysvûtlující promûnné v˘voz pfii odhadu v˘voje do-
vozu, a tedy prokázat dovozní nároãnost v˘vozu. Tato dovozní nároãnost v˘vozu se
ukázala logicky vût‰í pfii odhadu dovozní funkce surovin, paliv, materiálu a poloto-

427Finance a úvûr, 51, 2001, ã. 7–8

7 Jeden z oponentÛ se domnívá, Ïe autorovo vysvûtlení nejvût‰í závislosti mezi dovozem a v˘vo-
zem v bûÏném období aplikací systému zásobování just in time pfieceÀuje úroveÀ managmentu
v ãesk˘ch firmách. Upfiímnû fieãeno, autor s vysloven˘m názorem recenzenta souhlasí, ale nena-
‰el jin˘ faktor, kter˘m by dokázal uvedenou silnou závislost dovozu a v˘vozu v bûÏném období
vysvûtlit lépe.
8 Opût pfiipomínáme, Ïe vysvûtlující promûnná poãet pracovních dnÛ je do modelÛ v˘vozních a do-
vozních funkcí zafiazena z dÛvodu „pfiepoãtení“ v˘vozu (dovozu) na jeden pracovní den, tj. z dÛ-
vodu dosaÏení vûrohodnûj‰ího odhadu závislosti v˘vozu (dovozu) na zpoÏdûn˘ch ostatních vy-
svûtlujících promûnn˘ch.
9 Za cenov˘ index byl zvolen index spotfiebitelsk˘ch cen.



varÛ (0,84) neÏ pfii odhadu funkce celkového dovozu, kde dovozní nároãnost v˘vozu
vy‰la 0,66. Celkovû pak lze fiíci, Ïe 1% zv˘‰ení celkového v˘vozu vyvolá 0,84% zv˘-
‰ení dovozu surovin, paliv, materiálu a polotovarÛ, ale „jen“ 0,66% zv˘‰ení celkového
dovozu.

LITERATURA

ARLT, J. (1997): Kointegrace v jednorovnicov˘ch modelech. Politická ekonomie, 1997, ã. 5,
ss. 733–747.

BANERJEE, A. – DOLADO, J. J. – GALBRAITH, J. W. – HENDRY, D. F. (1993): Cointegration,
Error Correction and the Econometric Analysis of Non-stationary Data. Oxford, Oxford Univer-
sity Press, 1993.

BILSON, J. F. O. (1978): The Monetary Approach to the Exchange Rate: Some Empirical Evi-
dence. IMF Staff Papers, vol. 25, 1978, pp. 49–75.

BOX, G. E. P. – JENKINS, G. M. (1970): Time Series Analysis, Forecasting and Control. San
Francisco, Holden-Day, 1970.

DICKEY, D. A. (1976): Estimation and Hypothesis Testing in Nonstationary Time Series. (Ph.D.
dissertation.) Iowa State University, 1976.

ENGLE, R. F. – GRANGER, C. W. J. (1987): Cointegration and Error Correction: Representa-
tion, Estimation and Testing. Econometrica, 1987, pp. 251–276.

FRAIT, J. (1996): Mezinárodní penûÏní teorie. V·B-TU Ostrava, 1996.

FRENKEL, J. A. – JOHNSON, H. G. (eds.) (1976): The Monetary Approach to the Balance of Pay-
ments. London, Allen and Unwin; and Toronto, University of Toronto Press, 1976.

FULLER, W. A. (1976): Introduction to Statistical Time Series. Wiley, 1976.

GRANGER, C. W. J. – NEWBOLD, P. (1976): Forecasting Economic Time Series. New York, Aca-
demic Press, 1976.

HAMILTON, J. D. (1994): Time Series Analysis. Princeton University Press, 1994.

HLU·EK, M. – SINGER, M. (1999): MoÏnosti modelování v˘vozu a dovozu v období restruktu-
ralizace. Finance a úvûr, 1999, ã. 3, ss. 143–156.

HOLUB, T. (1996): Anal˘za poptávky po importu v âR. Finance a úvûr, 1996, ã. 9, ss. 511–519.

HOLUB, T. (1997): Analysis of import demand in the Czech Republic. Prague Economic Papers,
1997, no. 3, pp. 268–276.

CHAREMZA, W. W. – DEADMAN, P. F. (1992): New Directions in Econometric Practice. New
York, Edward Elgar Publishing Ltd, 1992.

JOHANSEN, S. (1991): Estimation and Hypothesis Testing of Cointegration Vectors in Gaussian
Vector Autoregressive Models. Econometrica, 1991, pp. 1551–1580.

JOHNSON, H. G. (1972, 1976): Further Essays in Monetary Economics. London, Allen and Un-
win, 1972, 1976.

JOHNSON, H. G. (1977): The Monetary Approach to the Balance of Payments, A Nontechnical
Guide. Journal of International Economics, vol. 7, 1977, pp. 251–268.

KAPIâKA, M. (1997): V˘voj obchodní bilance v letech 1993–1996. Finance a úvûr, 1997, ã. 3,
ss. 163–175.

Komerãní banka (1999): Hospodáfiské trendy, únor 1999.

KREIDL, V. (1995): Anal˘za ãeské importní a exportní poptávky. Finance a úvûr, 1995, ã. 12,
ss. 695–708.

MAGEE, S. P. (1976): The Empirical Evidence on the Monetary Approach to the Balance of Pay-
ments and Exchange Rates. The American Economic Review Papers and Proceedings, 1976,
pp. 165–170.

MANDEL, M. (1994): Cenové elasticity poptávkov˘ch kfiivek v zahraniãním obchodû a jejich vliv
na saldo obchodní bilance a devizov˘ kurs (na pfiíkladû âeskoslovenska v letech 1990–1992). Fi-
nance a úvûr, 1994, ã. 2, ss. 60–68.

428 Finance a úvûr, 51, 2001, ã. 7–8



POLAK, J. J. (1957–1958): Monetary Analysis of Income Formation and Payments Problems.
IMF Staff Papers, vol. VI, 1957–1958, pp. 1–50.

TOM·ÍK, V. (1999): Vyrovnávací procesy platební bilance a anal˘za funkcí zahraniãního obchodu
âR v letech 1993–1998. (Disertaãní práce.) Praha, V·E, 1999.

TOM·ÍK, V. (2001): Regresní anal˘za funkcí zahraniãního obchodu âR v letech 1993–98. Finance
a úvûr, 2001, ã. 1, ss. 46–58.

SUMMARY

JEL Classification: C51, F17, F47
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Cointegration Analysis of Foreign Trade 
in the Czech Republic, 1993–98
Vladimír TOMŠÍK – NEWTON Research Department, NEWTON Holding a.s.; Department of Economic

Policy, University of Economics, Prague

This paper presents cointegration analyses of the import and export functions of
the Czech Republic in 1993–1998 by identifying the main variable factors and esti-
mating the long-run equilibrium relationship of Czech foreign trade functions. A long-
-run equilibrium relationship was found in the Czech import function. On the other
hand, this relationship was weak in the Czech export function (coefficient of deter-
mination was only about 60 %). This paper also corroborates evidence of the long-
-run impact of the money market imbalance to the real economy. Therefore, the aut-
hor concludes, the Keynesian theory of the adjustment process applied to the balance
of payments in the long-run should be complemented by the monetary approach.

In the appendix to the paper, the author estimates a relationship between Czech
export and import to calculate Czech export’s import intensity.
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