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Uvod

Pri definovani pojmu integracia je potrebné v prvom rade rozlisit' medzi integraciou
aliberalizaciou finan¢nych trhov. Ak krajina prijme legislativne kroky o tplnom odstra-
neni bariér medzindrodného pohybu kapitalu, tak méZeme hovorit’ o liberalizacii trhu.
Tato liberalizacia v8ak nemusi viest’ k integracii.! Zahrani¢ni investori totiz nemusia
prejavit’ doveru v dany finan¢ny trh, resp. doveru voci danej reforme. Na druhej
strane moze dojst’ k integracii trhu eSte pred legislativnymi zmenami, ked’ze inves-
tori mozu vstupit’ na trh aj nepriamo, prostrednictvom domacich subjektov (Bekaert,
Harvey, 2002).

Integraciu je preto vhodné charakterizovat' prostrednictvom jej zakladného
prejavu, teda ako vzdjomnu zavislost medzi jednotlivymi ndrodnymi finanénymi
trhmi (za ekvivalentné oznacenie sa zvykne povazovat’ aj pojem interdependencia).
Tato definicia je vhodna aj z kvantitativneho hladiska, ked’ze umoziuje exaktne merat’
stupen integracie.

Stanovit’ presny datum integracie je vSak prakticky nemozné. Bekaert et al. (2003)
poskytuji prehlad sposobov, akymi je mozné stanovit' zaciatok integracie financ-
nych trhov, po¢nilic identifikdciou Strukturdlnych zlomov v prileve zahrani¢ného
kapitalu alebo vo vynosoch akcii a dividendovych vynosoch, az po skiimanie zmien
v legislative.

Ciel'om predkladaného ¢lanku je zistit’ vplyv zakladnych determinantov na integ-
raciu akciovych trhov krajin V4. Ako proxy ukazovatel’ miery integracie budu pouzité
dynamické podmienené koreldcie vypocitané na zéklade DCC MV-GARCH modelu
(z angl. Dynamic Conditional Correlation MultiVariate Generalized Autoregressive
Conditional Heteroskedasticity), ako aj jeho asymetrickej verzie (dalej len ADCC).
Skumat’ budeme vplyv vstupu krajin V4 do Eurépskej tnie, vplyv financnej krizy
a vplyv volatility na dynamické podmienené korelacie akciovych trhov krajin V4
a vyspelych trhov G7 pocas obdobia od 4. januara 1998 do 5. augusta 2012.

*  Tato praca bola podporovana Agenturou na podporu vyskumu a vyvoja na zaklade zmluvy
¢. APVV-0666-11 a projektom VEGA ¢. 1/0393/12.
1 Najjednoduchsia definicia integracie hovori, Ze na integrovanych trhoch méze domaci investor bez

akychkol'vek restrikcii kupit’ zahrani¢né aktiva a zahrani¢ny investor moéze kapit’ domace aktiva
(Bekaert et al., 2003).
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1. Integracia akciovych trhov krajin V4

Od zaciatkov jednania o vstupe krajin V4 do Eurdpskej unie (november 2001) az
po ich vstup v maji 2004, ceny akcii na tychto trhoch vzrastli v priemere 0 90 %. Index
MSCI World pocas tohto obdobia vzrastol o priblizne 10 %. Ako argumentuji Dvorék,
Podpiera (2006), takyto narast cien akcii v krajindch V4 mohol byt zapricineny prece-
fovanim systematického rizika z dovodu integracie lokalnych trhov. Na segmentova-
nom trhu je zdrojom systematického rizika kazdého podniku kovariancia vynosov jeho
akcii s lokalnym trhom. Naproti tomu na integrovanom trhu je systematické riziko
charakterizované kovarianciou vynosov akcii podniku so svetovym trhom. Ked'ze
kovariancia vynosov so svetovym trhom bude zrejme nizsia, ako kovariancia vynosov
s lokalnym trhom, proces integracie akciovych trhov by mal zapri¢init’ pokles syste-
matického rizika a nésledny narast cien akcii. Empirické vysledky v praci Dvorik,
Podpiera (2006) vSak neboli az také presved€ivé, ¢o mohlo byt zapri¢inené aj nizkym
poctom pozorovani a vysokym poctom vysvetlujucich premennych v modeloch.
Dalsim vysvetlenim taktiez moze byt fakt, Ze zahrani¢ni investori sice mali moznost’
investovat’ do krajin V4 este pred ich oficidlnym vstupom, avSak existovali obavy
z politickej nestability a nizkej likvidity.

Vyskum zaujimavy z pohl'adu vyuzitych dat aj predmetu skiimania bol realizovany
v praci Cerny, Koblas (2008). Na zaklade vysokofrekvenénych dat za obdobie dvoch
rokov skiimali rychlost’ presunu informdcii pouzitim Grangerovho modelu, pricom
do vzorky zahrnuli pol'sky, ¢esky a mad’arsky akciovy index, ako aj indexy z vyspe-
lych trhov (S&P500, DJIA, FTSE, DAX, CAC). Dospeli k zaveru, ze k presunu infor-
macii dochadza v priebehu jednej hodiny, preto pouzitie dennych uzatvaracich cien
moze byt zavadzajuce.

Egert, Kotenda (2011) vo svojej praci uvadzaju, ze empirické vyskumy zo za-
ciatku 90. rokov 20. storocia v oblasti skimania zavislosti medzi vyspelymi europ-
skymi akciovymi trhmi a trhmi krajin V4 nepotvrdili vyznamné vézby tychto trhov
(kratkodobé ani dlhodobé). Ako priklad uvadzaju empirické prace Syriopoulos (2004),
Scheicher (2001), Gilmore, McManus (2002, 2003) a Voronkova (2004). Autori
na zaklade vysokofrekven¢nych dat indexov zo zépadnej Eurépy (FTSE, DAX, CAC)
a indexov krajin V4 (PX, BUX, WIG — okrem slovenského SAX) skimali dynamické
podmienené korelacie (metodolégia DCC MV-GARCH) za obdobie od juna 2003
do januara 2006. Vysoky stupen previazanosti bol pozorovatel'ny v ramci vyspelych
trhov, avSak medzi nimi a trhmi krajin V4 sa preukazala len vel'mi nizka zavislost’.
Rovnako slaby vzt'ah bol aj medzi indexmi krajin V4 navzajom (korelacie v rozmedzi
od 0,02 do 0,05). Tato skutocnost’ hovori v prospech medzinarodnej diverzifikacie,
ale zaroven popiera hypotézu o previazanosti tychto akciovych trhov. Autori vSak
dodavaju, ze v dosledku integracného procesu sa v budicnosti zavislost’ akciovych
trhov krajin V4 so zapadoeurdpskymi trhmi moéze zvySovat’.

Mozné vysvetlenie tak nizkych podmienenych korelécii akciovych indexov krajin
V4 a indexov z vyspelych trhov pocitanych na vysokofrekvenénych datach moéze
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spocivat’ v skutocnosti, Ze tieto trhy reaguju prili§ pomaly vzhl'adom na nizsiu likvi-
ditu a menej rozvinuté obchodné platformy (Biittner, Hayo, 2011).

S vysokofrekvenénymi datami pracovali aj Hanousek et al. (2009)? a Hanousek,
Kocenda (2011). V oboch vyskumoch bolo cielom zistit’, ako reaguji vynosy akcio-
vych trhov krajin V4 (opét’ okrem slovenského) na r6zne makroekonomické spravy
z Eurépskej tnie a USA, resp. na rozdiel medzi o¢akévaniami a realnymi udajmi (tzv.
excess impact pristup). Vplyv makroekonomickych sprav nebol pri skimanych trhoch
uplne jednoznaény, €o je zrejme mozné pripisat’ zohl'adneniu presunu informacii
(v angl. spillovers) medzi akciovymi indexmi.? Tieto presuny informacii od vyspe-
lych trhov k trhom V4 (aj medzi nimi navzajom) sa preukdzali v oboch pracach ako
vyznamné, ¢o naznacuje vysoku mieru prepojenia tychto trhov.

S metodologiou DCC MV-GARCH pracovali aj Wang, Moore (2008), ktori skumali
vzt'ahy medzi agregovanym indexom eurozony (12 akciovych indexov) a akciovymi
trhmi krajin V4 (BUX, WIG, PX). Pouzili denné vynosy za obdobie od aprila 1994
do decembra 2006. Dynamické korelacie pocas sledovaného obdobia mali rastici
trend, priCom ku koncu sledovaného obdobia sa pohybovali v rozmedzi od 0,3 do 0,4.
Vysledky medzi jednotlivymi indexmi z krajin V4 vSak neboli uvedené. Wang, Moore
(2008) sa pokusili aj o identifikaciu hlavnych faktorov, ktoré vysvetluji integraciu
akciovych trhov. Do analyzy zahrnuli index priemyselnej produkcie, medzibankové
urokové sadzby, volatilitu vymennych kurzov, trhova kapitalizaciu v pomere k HDP
skiimanych krajin a objem obchodovania na danom akciovom trhu. Ziadny z tychto
faktorov ale nemal zasadny vplyv na integraciu akciovych trhov, preto autori v zavere
konstatuju, Ze samotny proces integracie zavisi skor od existujucej irovne rozvoja
finan¢ného sektora.

Vel'mi podobnym sposobom postupovali aj Biittner, Hayo (2011), ale taktiez sa
im nepodarilo najst’ ziadny zasadny faktor, ktory by ovplyviioval integraciu akcio-
vych trhov Ceskej republiky, Pol'ska a Mad’arska. Autori dospeli k zaveru, Ze globalne
alebo iné spolocné Soky neovplyviuju korelacie tychto trhov, avsak je potrebné uviest’,
ze ich sledované obdobie (od roku 2004 do roku 2006) nepokryvalo Zziadnu zasadnt
udalost’, ako napr. celosvetovu finan¢nu krizu.

V praci Vyrost et al. (2013) uz sledované obdobie (januar 2000 az august 2011)
pokryvalo aj poslednu finan¢nu krizu, pricom taktiez bolo cielom skiimanie vplyvu
makroekonomickych faktorov, ktoré by mohli ovplyviiovat integraciu akciovych
trhov V4 (okrem slovenského) s vyspelymi trhmi (za benchmark vyspelych trhov bolo
zvolené Nemecko). Vysledky naznacuju, Ze neddavna globalna finan¢na kriza ovplyv-
nila dynamické korelacie medzi zvolenymi trhmi vo vicSej miere, ako vstup krajin

2 Vtejto préci bol vyuzity GARCH-M model (podmienena volatilita vstupuje do modelovania strednej
hodnoty), pricom v praci Hanousek, Ko¢enda (2011) boli v GARCH rovnici pridané aj umelé
premenné, jedna na zohl'adnenie vyssej volatility na zaciatku a konci obchodného dna (tzv. U-shape
tvar) a jedna na zohl'adnenie moznych tyzdnovych efektov (v angl. day-of-the-week effects).

3 Presuny informéacii medzi trhmi boli v oboch pracach zohl'adnené pri modelovani strednej hodnoty
(v angl. mean equation).
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V4 do Eurdpskej tnie. Z analyzy dopadu makroekonomickych faktorov boli zavery
nejednoznacéné, ked’ze ziadna premenna neovplyviovala integraciu vo vsetkych kraji-
nach rovnako. Jedine ukazovatel rizika vymenného kurzu bol vyznamny vo vsetkych
pripadoch, avsak s kladnym vplyvom na integraciu, ¢o potvrdzuje pritomnost’ efektu
nakazy medzi r6znymi trhmi.

Rasticu mieru integracie mad’arského, ceského a pol'ského akciového trhu preuka-
zali aj Cappiello et al. (2006a), s vyuzitim dennych tdajov za obdobie od januara 1994
do novembra 2005. Na zéklade tyzdennych tidajov dospeli Savva, Aslanidis (2010)
k vel'mi podobnym zaverom, aj ked’ po metodologickej stranke vyuzili odli$ny pristup
(konkrétne STCC-GARCH a DSTCC-GARCH model). Korelacie medzi ¢eskym
a pol'skym akciovym indexov s indexom eurozony boli rastice od roku 1997 do roku
2008. V pripade mad’arského akciového indexu nevykazovali ziadny trend (presnej-
Sie ziadny vzor, ktory by popisala logisticka regresia), avSak boli konstantne vysoké.
Autori do vzorky zahrnuli aj slovensky akciovy index, avSak v zavere konstatuju, zZe
tento index vykazuje len vel'mi nizke korelécie s ostatnymi akciovymi trhmi.

Syllignakis, Kouretas (2011) pracovali s tyZdennymi Gdajmi od oktdbra 1997
do februara 2009 a zistili, Ze v obdobi 2007 az 2009 (teda pocas financnej krizy)
doslo k narastu korelacii medzi krajinami V4 (okrem Slovenska) a nemeckym, ako
aj americkym akciovym indexom, z urovne 0,50 na 0,75. Nasledne nasli aj pozitivny
vzt'ah medzi dynamickymi podmienenymi korelaciami a podmienenou volatilitou.

V praci Baumohl et al. (2011) boli pouzité denné uzatvaracie ceny od januara
1998 do marca 2010 za akciové indexy krajin V4 (okrem slovenského) a dva indexy
z vyspelych krajin (Nemecko a USA). Miera prepojenia medzi skimanymi trhmi bola
overovana prostrednictvom DCC MV-GARCH modelu, pricom dynamické korela-
cie medzi indexmi krajin V4 a vyspelymi trhmi ku koncu sledovaného obdobia boli
na urovni 0,5 az 0,7. V obdobi pocas finanénej krizy bol taktiez zaznamenany prudky
narast v skimanych korelaciach. Stucastou analyzy bolo tiez overit’ vztah medzi
odhadnutymi koreldciami a Strukturalnymi zlomami vo volatilite identifikovanymi
na zéklade ICSS algoritmu (Inclan, Tiao, 1994) a x, a x, Statistikami (Sanso, et al.,
2004). Tzv. efekt ndkazy bol na zaklade tejto metodologie preukazany, ked’ze rezimy
spojené s narastom volatility boli sprevadzané vyssimi korelaciami (a vice versa).

Za ucelom preskiimania vzajomnych vztahov medzi akciovymi indexmi krajin
V4 (okrem slovenského) a indexom eurozony (Dow Jones Stoxx 50), vyuzili Gjika,
Horvath (2013) metodologiu ADCC MV-GARCH (asymetricky DCC model), pricom
pracovali s dennymi udajmi od decembra 2001 do oktdbra 2011. Dospeli k zaveru, Ze
dynamické korelacie vyznamne vzrastli po vstupe krajin do Eurdpskej tinie (v méji
2004) a do konca sledovaného obdobia ostali priblizne na tejto Grovni (od 0,6 do 0,7),
teda aj pocas finan¢nej krizy. Autori taktiez ukazali, ze dynamické korelacie vykazuju
pozitivny vzt'ah s podmienenou volatilitou. Zaujimava je tiez skuto¢nost’, ze zatial’ ¢o
asymetrické efekty v podmienenej volatilite sa preukazali (pouzity bol GJR-GARCH
model), tak asymetricky efekt v korelaciach bol $tatisticky vyznamny jedine v pripade
dvojice indexov BUX a WIG.
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Horvath, Petrovski (2013) porovnavali koreldcie medzi akciovymi indexmi
krajin V4 (okrem slovenského), indexmi krajin juhovychodnej Eurépy (Chorvatsko,
Macedonsko a Srbsko) a eurdpskym indexom Stoxx Europe 600, vypocitané na zaklade
BEKK-GARCH modelu pocas obdobia 2006 az 2011. Pri porovnani tychto dvoch
skupin rozvijajucich sa eurdpskych trhov dospeli k zéveru, ze stupeil integracie je
podstatne vyssi v sledovanych krajinach skupiny V4. Podmienené dynamické korela-
cie sa pohybovali priblizne okolo hodnoty 0,6.

Aj ked’ prevazna vicsina empirickych prac vyuziva rézne obmeny korelacii pri
analyze integracie akciovych trhov krajin V4, po metodologickej stranke existuje viacero
vyskumov, ktor¢ aplikovali odlisny pristup. Napriklad Gilmore et al. (2008) na zéklade
dennych udajov od jula 1995 do februdra 2005 vyuzili kointegracnt analyzu a potvr-
dili, ze dlhodoby vztah (kointegracia) akciovych trhov krajin V4 (okrem Slovenska),
Nemecka a Anglicka bol pocas sledovaného obdobia viackrat preruseny a dominovali
skor kratkodobé vztahy vyplyvajice z lokalnych faktorov. Autori uzatvarali cell pracu
s tym, Ze existuje len malo dokazov o stabilnom dlhodobom vztahu medzi tymito akcio-
vymi trhmi, aj napriek vstupu krajin V4 do Europskej tnie.

Pukthuanthong, Roll (2009) merali integraciu akciovych trhov prostrednictvom
podielu vynosov akciového trhu danej krajiny, ktory méze byt vysvetleny global-
nymi faktormi. Ich empirickd analyza zahfnala aj cesky, pol'sky a mad’arsky akciovy
trh. Na zéklade dennych dat dospeli autori k zaveru, Ze od vzniku tychto trhov az
po februar 2008 je podiel vynosov domacich akciovych indexov vysvetleny global-
nymi faktormi linearne rastuci. Takyto vysledok by mohol byt interpretovany aj tak,
ze dochadza k postupnej integracii tychto akciovych trhov. V tejto praci je zaujimavy
najmé odlisny pohl'ad na integraciu akciovych trhov a spdsob jej merania. Teoreticky,
korelacie medzi dvoma trhmi mézu byt vel'mi nizke, aj ked’ su akciové trhy plne
integrované. K tejto situacii by mohlo dojst’ v pripade, ze existuje viacero globalnych
zdrojov, ktoré zapricinuju zmenu vo volatilite vynosov, avsak jednotlivé akciové trhy
nie su senzitivne na vsetky tieto zdroje rovnako. Vynosy akciovych trhov by mohli byt
dokonale vysvetlené niekol’kymi globalnymi faktormi, no napriek tomu by korelacie
medzi nimi mohli byt’ nizke.

Vel'mi podobna logika bola vyuzitd aj v praci Hooy, Lim (2013), priCom autori
zdoraznuju, ze ak je akciovy trh globalne integrovany, tak globalne faktory by mali
vysvetlovat’ viac variability akciovych vynosov ako lokalne faktory, a teda tieto trhy
by mali byt aj vo vysSej miere informacne efektivne. Na zdklade tyzdennych udajov
za obdobie od roku 1995 az 2007 ich vysledky potvrdzuju, ze spomedzi krajin V4
je pol'sky akciovy trh najviac informacne efektivny a vykazuje tak najvyssiu mieru
integracie.

Lucey, Zhang (2010) vo svojej praci zistili, ze kultirne vzdialenosti m6zu ovplyv-
novat’ integraciu akciovych trhov (merani podmienenymi aj nepodmienenymi korela-
ciami) medzi rozvijajucimi sa trhmi krajin V4 (okrem slovenského) a vyspelymi
akciovymi trhmi.
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Frijns et al. (2012) skamali efekt politickych kriz na prilev zahrani¢nych investi-
cii a dospeli k zaveru, ze tieto krizy zvysuju rizikovu averziu zahrani¢nych investo-
rov. Najmé na rozvijajucich sa trhoch, kde politické riziko zvykne byt vicsie, je
dodatocny narast averzie k riziku problémom, ktory moéze zapri€init' stiahnutie sa
zahrani¢nych investorov z domaceho trhu. Odlev zahrani¢nych investicii méze zapri-
¢init’ samozrejme pokles na akciovych trhoch, nasledkom ¢oho potom méze dojst aj
k poklesu v integracii akciovych trhov. Tuto skuto¢nost’ autori preukazali na vzorke
49 rozvijajucich sa krajin, ked’Ze prave tieto krajiny su nachylné na politické krizy
(vratane Ceskej republiky, Pol'ska a Mad’arska).

Ako mézeme vidiet' z uvedenych empirickych vyskumov, prace zaoberajuce sa
integraciou akciovych trhov krajin V4 spravidla do vzorky nezahinaju slovensky akciovy
index SAX. V zahrani¢nych pracach sa tieto trhy oznacuju ako CEE (angl. Central and
Eastern European) trhy a je pochopitel'né, ze SAX je z vyskumnych vzoriek vyluceny
kvoli jeho nizkej efektivnosti. Z dostupnych empirickych vyskumov, Syriopoulos (2004)
do analyzy zahrnul aj slovensky akciovy trh. Vyskumna vzorka obsahovala okrem
indexov z krajin V4 aj americky S&P500 a nemecky DAX, pricom skiimal obdobie
od janudra 1997 do septembra 2003. Na zaklade modelov VAR a VECM dospel k zaveru,
ze akciové trhy z V4 vykazuju vysSiu mieru prepojenia s vyspelymi akciovymi trhmi,
nez medzi sebou navzajom. Savva, Aslanidis (2010) do svojej vzorky taktiez zahrnuli
aj slovensky akciovy index, av§ak ako sme uz spominali, autori v zavere konstatuju, ze
tento index vykazuje len vel'mi nizke korelacie s ostatnymi akciovymi trhmi. Slovensky
akciovy index bol stcastou vzorky aj v praci Syllignakis, Kouretas (2011), avSak
dynamické podmienené korelacie tohto indexu boli v priemere na tirovni 0,01 s ruskym
indexom, 0,07 s americkym indexom a 0,06 s nemeckym indexom.

2. Charakteristika vyskumnej vzorky

Pri skiimani vzajomnych vztahov medzi akciovymi trhmi mame k dispozicii denné
uzatvaracie ceny od 4. januara 1998 do 5. augusta 2012. Vyskumna vzorka pozostava
z nasledujucich akciovych indexov:

* Indexy krajin G7: americky S&P500, kanadsky S&P/TSX (d’alej len TSE),
nemecky DAX30 (d’alej len DAX), anglicky FTSE100 (d’alej len FTSE),
francuzsky CAC40 (d’alej len CAC), taliansky FTSE/MIB (d’alej len MIB)
a japonsky Nikkei225 (d’alej len N225).

* Indexy krajin V4: ¢esky PX, mad’arsky BUX, pol'sky WIG a slovensky SAX.

Vsetky tidaje boli ziskané z databazy Thomson Reuters Datastream a st denomi-
nované v lokalnych mendach, aby indexy nezobrazovali vykyvy na devizovom trhu.
Tento postup je v stlade s pracami Eun, Shim (1989), Voronkova (2004), Syriopoulos
(2004) a d’alsimi. Indexy nie st ani ocistené o akcie, ktoré st kotované na viacerych
burzach zaroven, tzv. dualne kotované akcie.*

4 Blizsie k problematike dualne kotovanych akceii napr. Podpiera (2001).
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Aby sme sa vyhli problému nesynchronneho obchodovania (v angl. nonsynchro-
nous trading effects)’ a pripadnym dennym efektom (v angl. day-of-the-week effects),
pracovat’ budeme s tyzdennymi cenami, ktoré¢ sme ziskali spriemerovanim uzatvara-
cich cien v rdmci jedného tyzdna. Ako bolo zistené v praci Baumohl, Lyocsa (2012),
od sposobu vytvorenie tyzdennych vynosov mozu zavisiet’ aj celkové vysledky analyzy.
Friday-to-Friday” metdda poskytuje vel'mi rozdielne vynosy s vysokou variabilitou,
ktoré su najmenej korelované s ,,Wednesday-to-Wednesday* vynosmi alebo sprieme-
rovanymi tyzdennymi vynosmi. Ked'Ze pre ti€ely nasej analyzy by sme chceli ziskat’
reprezentujucu cenu v ramcei daného tyzdna, rozhodli sme sa pouzit’ vynosy zalozené
na priemerovani dennych cien. Vysledna vzorka tak pozostdva zo 762 pozorovani
(tyzdennych vynosov).

Na zaklade KPSS a ADF-GLS testu mozeme logaritmy uzatvaracich cien pova-
zovat’ za integrované prvého radu, preto bude cela analyza realizovana na spojitych
vynosoch.®

3. Pouzita metodolégia

V prvom kroku odhadu dynamickych podmienenych korelacii potrebujeme odhadnut’
tzv. Standardizované rezidua, ktoré ziskame zARMA-GARCH modelu. Viacero empiric-
kych vyskumov poukazalo na fakt, ze volatilita finanénych aktiv vykazuje asymetrické
spravanie (blizsie napr. Engle, Ng, 1993 alebo Cappiello et al., 2006b), ktoré spociva
v skutocnosti, ze dobr¢ a zI€ spravy sa prejavuji odlisSnym sposobom. Spravidla zI€ spravy
(pokles vynosov) vyvolavaju vacsi nérast volatility ako dobré spravy (ndrast vynosov).
Aby tato skutocnost’ bola zachytend pri modelovani podmienenej volatility, vzniklo
viacero GARCH modelov, ktoré obsahuju parameter zohl'adiiujtici asymetriu volatility.
Okrem Standardného GARH modelu budt vyuzité aj nasledujice modely: AVGARCH,
NGARCH, EGARCH, GJR-GARCH, APARCH, NAGARCH, TGARCH, FGARCH
a CSGARCH. Za t¢elom vyberu najvhodnejSiecho modelu pouzivame Schwarzovo BIC
informacné kritérium (postupujeme podl'a Cappiello et al., 2006b). Maximalny pocet
parametrov p a g v ARMA aj GARCH modeloch je v celej procedure vyberu najvhodnej-
Siecho modelu stanoveny na 5, ¢o postacovalo na zachytenie autokorelacie aj podmiene-
nej heteroskedasticity. Na testovanie pritomnosti autokorelacie a podmienenej heteros-
kedasticity je vyuzity Ljung-Box test, v prvom pripade na Standardizovanych reziduach
a v druhom pripade na Stvorcoch Standardizovanych rezidui. Pritomnost’ autokorelacie
aj podmienenej heteroskedasticity testujeme do int[0.057] poctu oneskoreni, v naSom
pripade teda do 38 oneskoreni. Hladina vyznamnosti je zvolena na urovni 5 %. Pripadny
vyskyt dodatocnych asymetrickych efektov overujeme prostrednictvom Engle, Ng
(1993) testu.

5 K problémom nesynchronneho obchodovania I. a II. (prvy vyplyva z rézneho poctu pozorovani,
ked’ze jednotlivé narodné burzy neobchoduji vzdy v rovnaké dni, a druhy stvisi s réznymi
Casovymi pasmami) blizsie pozri Baumohl, Vyrost (2010).

6 Podrobné vysledky testovania stacionarity st dostupné na vyziadanie.
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Vyberom vhodného ARMA-GARCH modelu, ktory dobre popisuje dany ¢asovy
rad a su prinom splnené vsetky predpoklady, konci prvy krok odhadu DCC MV-GARCH
modelu. Druhy krok predstavuje odhad modelu vysvetl'ujiceho dynamiku podmiene-
nych korelacii.

Nechr,=(r,,...,r.) t=1,2, ..., T je vektor podmienenych vynosov k akcio-
vych indexov, s nulovym vektorom strednych hodnot E[r,|F,_;] = 0 a varian¢no-ko-
varianénou maticou Var[r/|F,._ ;] = H,, kde ', je informa¢na mnozina v Case z—1.
Standardny DCC model navrhnuty v pracach Engle — Sheppard (2001) a Engle (2002)
ma potom nasledujuci tvar:

H,=D,R,D, (1)
R, = diag{Q,} "* Q,diag{Q,} "* 2)
Qt = (1—(0—l//)(_2+(08,,18:,1 +I//Q;71 (3)

kde D, je diagonalna matica podmienenych Standardnych odchylok, €, su Standardizo-
vané rezidua (ziskané v prvom kroku odhadu DCC modelu) a R, je matica podmiene-
nych korelacii. Matica nepodmienenych korelacii Q = [g, €] je odhadovana prostred-

A A

nictvom estimatora T’ ’lz;stst . Aby matica Q, bola pozitivne definitna, vyuzité su

nasledujuce restrikcie: skalarne parametre ¢, w > 0 a ¢ + y < 1. Dynamické podmie-
nené korelacie st potom vypocitane ako:

4., .. .
P =————, L j=12,..,ki# ] 4
RN @

kde p;;, predstavuje typicky prvok korelacnej matice R,, teda korela¢ny koeficient
medzi akciovymi indexmi i a ;.

V praci Cappiello et al. (2006b) bola navrhnuta Specifikicia DCC modelu, ktora
zahinala aj moznt asymetriu v dynamike korelacii (tzv. ADCC, z angl. Asymmetric
DCC):

Q = (1 —p- V/)Q - ‘fN + (pst—ls;r—l +yQ, , + G‘:anL Q)

kde N= T"Z‘”T:1 nn' ,n =I[g>0]cg, pricom / [.] je k x 1 indikatorova funkcia,
ktora nadobuda hodnotu 1, ak je argument pravdivy (v opacnom pripade nadobuda
hodnotu 0). Symbol “>” oznac¢uje Hadamardov suc¢in. Analogicky ako pri Standardnom
DCC modeli, aby bola matica Q, pozitivne definitna, vyuzité st nasledujlice restrikcie:
o, v, E>0a @+ w+ o6& <1, kde 0 = maximalne vlastné Cislo (v angl. eigenvalue)
matice [Q"*NQ™"?]. Cely postup vypoctu DCC aj ADCC modelu (vratane odhadu
ARMA-GARCH modelov) je realizovany v softvéri R s vyuzitim kniznic rmgarch
(Ghalanos, 2012a) a rugarch (Ghalanos, 2012b).

V ramci analyzy budeme dalej skamat, aky bol vplyv vstupu krajin V4 do
Europskej unie a vplyv finan¢nej krizy v roku 2007 na integraciu ich akciovych trhov.
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Za tymto ucelom vyuzijeme jednoducht linearnu regresiu:
Py = ﬂij,O + :Bij,lDUl + ﬂij,ZDUZ + & (6)

kde p;;, st odhadnuté dynamické korelacie a ¢;, je chybovy ¢len. Umeld premenna
DU, nadobuda hodnotu 1 od maja 2004 (vstup krajin V4 do Eurdpskej tinie) a DU,
nadobuda hodnotu 1 od zaciatku finan¢nej krizy. V opa¢nom pripade nadobudaju tieto
premenné hodnotu 0. Problémom vSak ostdva stanovit’ zaciatok finan¢nej krizy, ktory
nechceme stanovit’ subjektivne. Za tymto Gcelom preto vyuzijeme ICSS algoritmus
(z angl. Iterative Cumulative Sum of Squares) navrhnuty v praci Inclan, Tiao (1994),
prostrednictvom ktorého identifikujeme Strukturalne zlomy vo volatilite indexu MSCI
World.

Na zaver sa pokusime zistit', ¢i dochadza k zvySovaniu dynamickych korelacii
v obdobiach zvySenej volatility. Opét’ vyuzijeme jednoduchy linedrny regresny model:

Piji = ﬁij,O F 0O T 00, T Ey, (7)

kde p;, sa odhadnuté dynamické korelacie medzi akciovym indexom z krajin G7
(index 7) a akciovym indexom z krajin V4 (index j), o je podmienend Standardna
odchylka (z GARCH modelov) a ¢;, je chybovy ¢len. Ak budu regresné parametre
kladné a statisticky vyznamné na hladine 5 %, mézeme hovorit’ o zvySovani koreldcii
v obdobiach zvysenej volatility.

4. Vysledky a diskusia

Z tabul’ky 1 mézeme vidiet, ze pri vSetkych akciovych indexoch vo vzorke bol ako
najvhodnejsi model (popisujici najlepSie podmienent heteroskedasticitu) zvoleny
urcity typ asymetrického GARCH modelu. Pokles vynosov (zI¢é spravy) teda vyvolava
vacsi narast volatility ako narast vynosov (dobré spravy) rovnakého rozsahu.
Na zéklade Engle, Ng (1993) testu zaroven vidime, ze v danych modeloch uz nie
su pritomné ziadne dodatocné asymetrické efekty, resp. ich vyskyt sa nepotvrdil.
Tabul’ka 2 obsahuje kvantifikdciu modelov DCC a ADCC. Ked'Ze asymetricky ¢len je
vyznamny, pouzivat’ budeme dynamické korelacie odhadnuté na zaklade asymetrickej
verzie DCC modelu. Skiimaniu asymetrie v korelaciach sa v empirickych vyskumoch
zatial' vela priestoru nevenovalo. Tato asymetria vznika podobne ako v pripade
asymetrie vo volatilite, ale pri korelacidch su zl¢ spravy charakterizované ako stiCasny
pokles vynosov oboch skimanych indexov a dobré spravy ako narast vynosov oboch
indexov v danom case. Pri spolo¢nom poklese vynosov teda dochddza k véc¢siemu
narastu korelacii, ako pri spolo¢nom naraste vynosov v rovnakom rozsahu.

Skor ako pristipime k samotnej kvantifikacii regresnych modelov s umelymi
premennymi, potrebujeme zistit' datum zaciatku financnej krizy — od tohto datumu
bude jedna z umelych premennych nadobtdat’ hodnoty 1. Za tymto Gcelom sme
vyuzili ICSS algoritmus s x, Statistikou, prostrednictvom ktorého sme identifikovali
viacero zlomov vo volatilite indexu MSCI World: 14. 7. 2002, 16. 3. 2003, 15. 7. 2007,
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31. 8.2008, 22. 3. 2009. Za zaciatok finan¢nej krizy budeme povazovat’ prvy zlom vo
volatilite, ktory spdsobil jej narast, teda datum 15. 7. 2007. V tomto obdobi sa zacinali
prvé problémy s cennymi papiermi zabezpe¢enymi nehnutel'nostami (angl. mortga-
ge-backed securities) a banka Bear Sterns zruSila dva hedge fondy, ktoré investovali
do tychto cennych papierov.

Ked'ze uz mame endogénne identifikovany zaciatok financnej krizy, mozeme
pristipit’ ku kvantifikacii regresnych model. Vysledky st zobrazené v tabul'ke 3.

V pripade mad’arského akciového indexu BUX je zaujimavé, ze ani pri jednom
jeho vztahu s ostatnymi sledovanymi indexmi nie je vyznamna prva umela premenna,
teda vstup krajin V4 do Europskej tnie. Evidentne tato udalost nemala vplyv
na narast korelacii mad’arského akciového indexu. Naproti tomu vplyv financnej
krizy na dynamické korelacie je Statisticky vyznamny v takmer vSetkych pripadoch.
Vynimkou st vzt'ahy indexu BUX s kanadskym indexom TSE (ziadna vyznamnost’)
a anglickym FTSE (vyznamnost na hladine 10 %).

Pri pol'skom indexe WIG a jeho korelaciach s indexmi krajin G7 sa opat’ javi vstup
krajin V4 do Eurdpskej tnie ako nevyznamny faktor integracie tohto trhu s vyspelymi
trhmi. Jediny Statisticky vyznamny koeficient bol dosiahnuty pri korelaciach s anglic-
kym FTSE. Podobne ako pri mad’arskom BUX, aj v tomto pripade st vsak Statisticky
vyznamné koeficienty pri druhej umelej premenne;j, teda ako vyznamny sa preukazal
vplyv finan¢nej krizy na integraciu pol'ského akciového trhu. Vynimku predstavuju
korelacie WIG-TSE, pri ktorych (rovnako ako pri indexe BUX) nie je ani jedna umela
premenna Statisticky vyznamna a koeficient determinacie je blizky nule.

Vplyv finan¢nej krizy na koreldcie ¢eského indexu PX s ostatnymi skiimanymi
indexmi je Statisticky vyznamny vo vsetkych pripadoch. Zaujimavé je, ze zatial’ o
pri korelaciach pol'ského a madarského akciového indexu s kanadskym TSE neboli
ziskané vyznamné koeficienty ani pri jednej umelej premennej a koeficienty deter-
minacie boli blizke nule, tak v pripade ¢eského indexu PX sa vplyv finan¢nej krizy
preukézal ako vyznamny faktor ovplyviiujici jeho korelacie s kanadskym indexom
TSE. Koeficient determinacie je tiez podstatne vyssi. Aj pri ostatnych korelaciach je
koeficient determindcie vyssi, ako bol pri mad’arskom a pol'skom indexe. V niekto-
rych pripadoch odhadnuty regresny model popisuje az 40 % variability dynamickych
korelacii. V pripade korelacii ¢eského indexu PX boli tiez vyznamné regresné koefi-
cienty pri prvej umelej premennej, ktord zachytava vstup krajin V4 do Eurdpskej unie.
Ide o korelacie s americkym, anglickym a japonskym akciovym indexom.

Vysledky pre slovensky akciovy index st do znac¢nej miery zaujimavé. Pri prvej
umelej premennej st takmer vsetky regresné koeficienty Statisticky vyznamné (okrem
vztahu SAX-TSE), avSak zaujimavejSie je, Zze si zaporné. To znamena, ze vstup
Slovenskej republiky do Eurdpskej unie zapri¢inil pokles v korelaciach indexu SAX
s ostatnymi skimanymi indexmi, ¢o je kontra intuitivne. Narast korelacii je zazna-
menany az vplyvom finan¢nej krizy, pri¢om vécsina regresnych koeficientov pri tejto
druhej umelej premennej je Statisticky vyznamnd. Vzhl'adom na nizku uroven korela-
cii slovenského indexu SAX, je narast korelacii v obdobi finan¢nej krizy znacny.
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Koeficienty determinacie su vSak nizke, takze slovensky akciovy index evidentne
vykazuje vysokll mieru variability, ktord nie je mozné vysvetlit' tymito dvoma
udalostami.

V zévere celej analyzy sa eSte pozrieme na to, ¢i existuje vztah medzi dynamic-
kymi koreldciami a podmienenou volatilitou. Cel4 zdkladnd mysSlienka spociva v tom,
ze ak v obdobi zvysenej volatility dochadza k narastu v koreldciach, zrejme ide len
o prejav efektu ndkazy a nie o pretrvavajicu integraciu tychto akciovych trhov. Aby
sme mohli hovorit’ o vysSich korelaciach v ¢ase vyssSej volatility, regresné parametre
pri volatilite musia byt’ kladné. Vysledky st zobrazené v tabulke 4.

V pripade mad’arského indexu BUX su regresné koeficienty pri oboch volatili-
tach vyznamné pri korelaciach BUX-S&P500 a BUX-DAX, ¢o znamena, ze v pripade
tychto dvoch korelacii indexu BUX dochadza k ich zvySovaniu v obdobiach zvySenej
volatility na zahrani¢cnom trhu, ale aj na domacom. Volatilita na zahrani¢nom trhu
ovplyviiuje korelacie indexu BUX v pripade japonského N225 a talianskeho MIB.
Pri kanadskom TSE st korelacie ovplyviiované len volatilitou na domacom trhu.
Najzaujimavejsie su korelacie indexu BUX s eurdpskymi indexmi FTSE a CAC, pri
ktorych volatilita na zahrani¢nom trhu je vyznamna len na hladine 10% a volatilita
na doméacom nie je vyznamna vobec. Tento vysledok je zaujimavy z toho dovodu,
7e je racionalne ocakavat’, ze ak volatilita jedného z vyspelych trhov ovplyviuje
hodnoty korelacii, tak aj volatilita iného vyspelého trhu by mala mat’ rovnaky dopad.
Medzi vyspelymi trhmi su korelacie vysoké, ¢o by okrem iného malo znamenat', Ze
ak sa na jednom trhu vyskytne urcity Sok, tak ostatné vyspelé trhy by tento Sok mali
reflektovat’ (zvySenou volatilitou). Dosiahnuté vysledky poukazuju na opodstatnenost’
zahrnutia viacerych vyspelych trhov do vyskumnej vzorky, ked’ze evidentne okrem
rozdielnych korelacii s akciovymi trhmi V4 dochadza aj k r6znemu vplyvu volatility
na tieto korelacie.

Vysledky pre korelacie pol'ského akciového indexu su velmi podobné, aj ked’
dostavame viacero vyznamnych vztahov (v porovnani s predchadzajicimi vysledkami
pre index BUX). Obe volatility, teda volatilita na domacom aj na zahrani¢nom trhu,
su vyznamnym faktorom ovplyviiujucim korelacie medzi WIG-S&P500, WIG-DAX,
WIG-FTSE a WIG-MIB. Pri korelaciach indexu WIG s franctizskym CAC sa preuka-
zala volatilita na franciizskom trhu ako vyznamna. Rovnako aj pri korelaciach
s japonskym N225 je vplyv volatility na zahrani¢nom trhu vyznamny, avsak volatilita
na domacom trhu vyznamna nie je. Pri kanadskom index TSE st vysledky rovnaké
ako v pripade korelacii indexu BUX, a teda Statisticky vyznamny je len koeficient pri
domacej volatilite.

Vysledky pre Cesky akciovy index su aj pri tejto analyze rozdielne, v porovnani
s vysledkami pre pol'sky a mad’arsky akciovy trh. Prvy rozdiel je pri vztahu s kanad-
skym TSE, kde regresny koeficient pri volatilite zahrani¢ného trhu vysiel Statisticky
vyznamny, pri¢om domaca volatilita vyznamna nie je. Zrejme najprekvapivejsie st ale
vysledky pri korelaciach PX-S&P500, PX-DAX, PX-FTSE a PX-CAC. Vo vsetkych
tychto pripadoch volatilita na zahrani¢nom trhu nie je vyznamnym faktorom ovplyv-
nujucim korelécie, naproti tomu je vSak vyznamna volatilita na domacom trhu.
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V pripade korelacii slovenského akciového indexu s indexmi krajin G7 sa volatilita
na zahrani¢nych trhoch preukazala ako vyznamny faktor ovplyviujuici tieto korelacie
vo vSetkych pripadoch. Tato skuto¢nost’ naznacuje, ze slovensky akciovy trh zrejme
do istej miery reflektuje dianie na zahraniénych trhoch. Aj ked’ su jeho korelacie
s vyspelymi trhmi nizke, tak dochédza k ich narastom v obdobiach zvysenej volatility
na zahrani¢nych trhoch. Tento vysledok by vysvetloval, pre¢o boli najvyssie korela-
cie slovenského indexu SAX s ostatnymi indexmi vo vzorke dosiahnuté v priebehu
dvoch tyzdnov (tyzdne konciace 30. maja a 6. jina 2010) v obdobi, kedy bola neistota
na finanénych trhoch vysoka z dévodu zaéinajucej dlhovej krizy.

V predchadzajucej analyze sme dospeli k viacerym prekvapujiicim vysledkom,
napr. ze korelacie medzi indexmi S&P500 a PX ovplyviiuje volatilita na ceskom trhu.
Skutocnost, Ze regresné koeficienty nie su vyznamné vo viacerych pripadoch pri
jednej z volatilit zahrnutych do modelu, mdze byt sposobena multikolinearitou medzi
vysvetlujicimi premennymi. Aby sme potvrdili vysledky z predchadzajtcej analyzy,
regresné modely kvantifikujeme eSte raz pre tie pripady, v ktorych asponn jedna
volatilita vysla Statisticky nevyznamna. Do modelu teda ako vysvetl'ujicu premennti
zahrnieme uz len jednu volatilitu, aby sme sa vyhli moznému problému multikolinea-
rity. Vysledky su zobrazené v tabul’ke 5.

Po kvantifikacii modelov s jednou volatilitou ako vysvetl'ujucou premennou
moézeme vidiet, ze vo vicSine pripadov su volatility vyznamné, aj ked predtym
vyznamné neboli. Vynimky predstavuje volatilita TSE pri korelaciach TSE-BUX,
volatilita indexu N225 pri korelaciach N225-BUX, volatilita indexu WIG pri korela-
ciach N225-WIG a volatilita indexu PX pri korelacidch TSE-PX. Pri korelaciach
indexu SAX ostavaju volatility slovenského akciového indexu nevyznamné, priCom
jedini vynimku predstavuju korelacie FTSE-SAX. Na zaklade tejto doplnujicej
analyzy sa teda vdc¢sina volatilit preukazala ako Statisticky vyznamna pri ovplyvilovani
dynamickych korelacii.

Zaver

Dosiahnuté vysledky naznacuju, ze finanéna kriza je vyznamnej$im faktorom spdso-
bujicim narast korelacii akciovych trhov krajin V4 s vyspelymi trhmi, akym bol vstup
krajin V4 do Europskej unie. Tento vysledok poukazuje skor na pritomnost’ efektu
nakazy, ako na pretrvavajlicu integraciu akciovych trhov.

Uvedent skuto¢nost’ sme sa snazili overit’ prostrednictvom skiimania vztahu
medzi dynamickymi podmienenymi koreldciami a podmienenou volatilitou. Vzt'ah
medzi tymito dvoma premennymi sa preukazal ako Statisticky vyznamny, priCom
regresné koeficienty pri volatilite boli vo vSetkych pripadoch kladné. To znamena,
ze v obdobiach zvySenej volatility dochadza k narastu korelacii, ¢o z pohl'adu teodrie
portfolia a efektivnej medzindrodnej diverzifikacie nie je Ziaduce.

Co sa tyka slovenského akciového trhu, tak v tomto pripade sme neocakavali
ziadne Statisticky vyznamné vysledky, vzhladom na nizky objem realizovanych
obchodov, nizky pocet obchodovanych titulov a jeho nizku informaént efektivnost.
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Napriek nizkym korelaciam slovenského akciového indexu SAX sme vsak pri blizSom
skamani dosiahli viacero zaujimavych vysledkov. Potvrdilo sa, zZe v pripade sloven-
ského akciového indexu existuje Statisticky vyznamny vztah medzi jeho korelaciami
s vyspelymi trhmi a volatilitou na tychto zahrani¢nych trhoch. Evidentne slovensky
akciovy trh v obdobiach nizkej volatility nevykazuje vysokl mieru prepojenia s ostat-
nymi trhmi, ale napriek tomu reaguje na vyznamnejsie Soky.
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Prilohy

'[abul’ka 1

Specifikacia ARMA-GARCH modelov
Index épt;o::‘;"f?:l(gcia §p§gﬁlfé|-cl:ia LB LB
S&P500 ARMA(1,1) NAGARCH(1,1) 0,153(9) 0,475(2)
TSE ARMA(1,1) NAGARCH(1,1) 0,182(8) 0,292(2)
DAX ARMA(1,1) NAGARCH(1,1) 0,206(3) 0,071(2)
FTSE ARMA(1,1) NAGARCH(1,1) 0,281(14) | 0,517(1)
CAC ARMA(1,1) NAGARCH(1,1) 0,175(3) | 0,121(18)
MIB ARMA(1,1) TGARCH(1,2) 0,220(4) 0,261(1)
N225 ARMA(5,2) EGARCH(1,1) 0,077(26) | 0,478(2)
BUX ARMA(2,1) GJR-GARCH(1,1) 0,140(3) 0,439(1)
WIG ARMA(1,1) GJR-GARCH(1,1) | 0,119 (14) | 0,092(4)
PX ARMA(3,1) NAGARCH(1,1) 0,143(14) 0,861(1)
SAX ARMA(3,1) EGARCH(1,1) 0,124(25) 0,518(1)

Pozn.: ,LB* predstavuje minimalnu p-hodnotu pre Ljung-Box test Standardizovanych rezidui (testovanie autokore-
lacie) a prislusné oneskorenie v zatvorke z celej mnoZiny testovanych poétov oneskoreni int[0.05T]. V stipci LB? st
rovnakym spdsobom zobrazené minimalne p-hodnoty a prislusné oneskorenie, avSak v tomto pripade na $tvorcoch
Standardizovanych rezidui (testovanie ARCH efektov).

Tabulka 2
Odhad modelov DCC a ADCC
Parameter Odhad Stand. chyba t-Stat. p-hodnota
0} 0,020 0,007 2,771 0,007
DCC
1] 0,914 0,057 16,135 0,000
[0) 0,013 0,004 2,919 0,006
ADCC 1] 0,913 0,041 22,507 0,000
é 0,015 0,006 2,587 0,010
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Tabulka 3
Vplyv vstupu krajin V4 do EU a vplyv finanénej krizy na korelacie

korelacie konstanta| DU, DU, R? korelacie konstanta| DU, DU, R?

BUX | -S&P500 | 0,516*** | 0,001 |0,036***| 0,155 | WIG [-S&P500| 0,539*** | 0,002 | 0,050*** |0,305
(0,008) | (0,010) | (0,012) (0,008) | (0,010) | (0,009)

-TSE 0,510*** | 0,007 | 0,006 | 0,018 -TSE | 0,541*** | 0,005 0,011 |0,044
(0,007) | (0,012) | (0,012) (0,007) | (0,009) | (0,008)

-DAX | 0,554*** | -0,009 | 0,034** | 0,091 -DAX | 0,560*** | 0,002 | 0,044*** |0,248
(0,008) | (0,013) | (0,013) (0,006) | (0,011) | (0,012)

-FTSE | 0,543*** | 0,019 | 0,023* | 0,167 -FTSE | 0,543*** | 0,027*** | 0,041*** | 0,374
(0,008) | (0,012) | (0,013) (0,009) | (0,010) | (0,009)

-CAC | 0,559*** | 0,007 |0,036***| 0,201 -CAC | 0,558*** | 0,007 | 0,049*** 0,354
(0,008) | (0,012) | (0,011) (0,006) | (0,010) | (0,010)

-MIB 0,537*** | 0,001 |0,035***| 0,151 -MIB 0,491*** | 0,014 | 0,045*** |0,296
(0,007) | (0,013) | (0,013) (0,008) | (0,011) | (0,010)

-N225 | 0,351*** | 0,010 |0,051***| 0,266 -N225 | 0,363*** | 0,005 | 0,054*** |0,265
(0,009) | (0,011) | (0,014) (0,011) | (0,012) | (0,010)

PX |-S&P500| 0,444*** | 0,027** | 0,062*** | 0,449 | SAX |-S&P500| 0,088*** |-0,024***| 0,020* |0,046
(0,009) | (0,013) | (0,012) (0,007) | (0,008) | (0,011)

-TSE 0,479*** | 0,013 |0,042***| 0,252 -TSE | 0,074*** | 0,019* | -0,002 |0,041
(0,009) | (0,013) | (0,013) (0,007) | (0,010) | (0,012)

-DAX | 0,494*** | 0,017 |0,045***| 0,261 -DAX | 0,046*** |-0,027***| 0,039*** |0,104
(0,010) | (0,014) | (0,013) (0,006) | (0,009) | (0,012)

-FTSE | 0,478*** |0,0373***0,047***| 0,408 -FTSE | 0,109*** |-0,028***| 0,023* |0,053
(0,010) | (0,014) | (0,013) (0,008) | (0,010) | (0,012)

-CAC | 0,505*** | 0,021* |0,053***| 0,398 -CAC | 0,047*** | -0,023** | 0,034*** | 0,078
(0,009) | (0,012) | (0,011) (0,007) | (0,009) | (0,012)

-MIB 0,486*** | 0,019 |0,051***| 0,308 -MIB 0,033*** |-0,031***| 0,040*** | 0,110
(0,010) | (0,016) | (0,014) (0,006) | (0,009) | (0,013)

-N225 | 0,362*** | 0,019** |0,053***| 0,424 -N225 | 0,041*** | -0,012** | 0,020** |0,047
(0,006) | (0,009) | (0,012) (0,004) | (0,005) | (0,010)

Pozn.: V zatvorkach su uvedené standardné chyby vypocitané na zaklade kernel funkcie typu Quadtratic Spectral
s automatickych vyberom parametra bandwidth (blizSie Newey — West, 1994). K6dy vyznamnosti st stanovené nasle-
dovne: pre hladinu vyznamnosti 10 % *; pre 5% ** a pre 1% ***. DU1 oznacduje umelld premennu pre vstup krajin V4
do EU a DU2 oznaduije zadiatok finan&nej krizy.
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Tabulka 4
Vzt'ah korelacii a podmienenej volatility

korelacie | konstanta (vo1l-.r1G7) (vo1l-.r2V 4) R? korelacie | konstanta (vo:-.r1G7) (vo1l-.r2\I 4) R?

BUX | -S&P500 | 0,468*** | 0,982** | 1,358*** | 0,283 | WIG | -S&P500 | 0,496™** | 1,109*** | 1,468"** | 0,258
0,011) | (0,419 | (0,459 (0,010) | (0,411) | (0,469)

-TSE 0,482*** | -0,309 | 1,279*** | 0,121 -TSE 0,506*** | -0,007 | 1,557*** | 0,195
0,013) | (0,781) | (0,472) 0,011) | (0,711) | (0,539)

-DAX 0,499*** | 1,008** | 1,115** | 0,265 -DAX 0,514*** | 1,042** | 1,246** | 0,260
(0,011) | (0,426) | (0,500) (0,011) | (0,416) | (0,495)

-FTSE 0,508*** | 1,375* 0,891 | 0,195 -FTSE | 0,511** | 1,690** | 1,115** | 0,204
0,011) | (0,724) | (0,569) (0,011) | (0,662) | (0,535)

-CAC 0,523*** | 0,927 0,940 | 0,211 -CAC 0,526*** | 1,306** | 0,756 | 0,219
0,011) | (0,521) | (0,581) (0,012) | (0,547) | (0,611)

-MIB 0,493*** | 1,310** | 0,737 | 0,263 -MIB 0,450*** | 1,359*** | 1,087** | 0,245
(0,010) (0,401) | (0,472) (0,010) (0,433) | (0,480)

-N225 0,223*** | 5,740*** | 0,034 | 0,313 -N225 | 0,250*** | 5,443*** | -0,308 | 0,251
(0,026) | (1,190) | (0,742) 0,022) | (1,213 | (0,912

PX | -S&P500 | 0,425*** 0,845 | 1,514** | 0,158 | SAX|-S&P500| 0,038** | 1,332*** | 0,804 | 0,116
(0,010) (0,660) | (0,560) (0,016) (0,380) | (0,702)

-TSE 0,450*** | 1,594** | 0,776 | 0,189 -TSE 0,050*** | 1,071*** | 0,603 | 0,063
(0,010) | (0,800) | (0,635) (0,015 | (0,376) | (0,770)

-DAX 0,457*** 0,422 | 1,997*** | 0,231 -DAX -0,001 0,949** 0,905 | 0,093
(0,010) | (0,508) | (0,423) (0,015) | (0,444) | (0,740)

-FTSE 0,458*** 1,174 1,373** | 0,158 -FTSE 0,044 1,227* | 1,523* | 0,101
(0,0110) | (0,969) | (0,575) 0,019 | (0,591) | (0,831)

-CAC 0,477*** | 1,153* | 1,181** | 0,206 -CAC -0,014 1,503*** | 1,018* | 0,177
(0,010) | (0,644) | (0,469) (0,015) | (0,436) | (0,610)

-MIB 0,451*** | 1,686*** | 0,769 | 0,218 -MIB -0,026 1,526*** | 0,746 | 0,182
(0,009) | (0,580) | (0,503) 0,016) | (0,392) | (0,737)

-N225 0,276*** | 3,401** | 1,031* | 0,288 -N225 -0,035 | 2,501*** | 0,470 | 0,167
(0,020) (1,182) | (0,569) (0,025) (0,809) | (0,557)

Pozn.: V zatvorkach st uvedené Standardné chyby vypocitané na zaklade kernel funkcie typu Quadtratic Spectral
s automatickych vyberom parametra bandwidth (blizSie Newey — West, 1994). Kédy vyznamnosti su stanovené
nasledovne: pre hladinu vyznamnosti 10% *; pre 5% ** a pre 1% ***. Parameter 11, predstavuje odhad regresného
koeficientu pri volatilite krajin G7 a parameter 1, pri volatilite krajin V4.
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Tabulka 5

Kvantifikacia modelov s jednou volatilitou

vysvetlujuca vysvetlujuca
korelacie | konstanta m premenna korelacie konstanta m premenna
(volatilita) (volatilita)

TSE-BUX 0,494*** 1,105* TSE DAX-PX 0,477+ 1,587*** DAX
(0,011) (0,571) (0,014) (0,502)

FTSE-BUX 0,519*** | 2,236*** FTSE FTSE-PX 0,466*** 2,583*** FTSE
(0,011) (0,481) (0,013) (0,641)

FTSE-BUX 0,518*** | 1,432*** BUX CAC-PX 0,488** 1,940%** CAC
(0,013) (0,436) (0,013) (0,508)

CAC-BUX 0,537*** | 1,550*** CAC MIB-PX 0,463*** 1,987*** PX
(0,010) (0,391) (0,010) (0,264)

CAC-BUX 0,531*** | 1,431** BUX N225-PX 0,338"** 2,073** PX
(0,013) (0,450) (0,010) (0,413)

MIB-BUX 0,503*** | 1,523*** BUX S&P500-SAX 0,057*** 1,090 SAX
(0,011) (0,352) (0,015) (0,738)

N225-BUX 0,336™** 1,255 BUX TSE-SAX 0,066™** 0,805 SAX
(0,026) (0,977) (0,015) (0,751)

TSE-WIG 0,523** | 1, 325** TSE DAX-SAX 0,021 1,064 SAX
(0,011) (0,610) (0,016) (0,752)

CAC-WIG 0,533*** | 1,687*** WIG FTSE-SAX 0,063*** 1,708** SAX
(0,013) (0,505) (0,017) (0,855)

N225-WIG 0,344*** 1,481 WIG CAC-SAX 0,020 1,144 SAX
(0,024) (1,015) (0,015) (0,701)

S&P500-PX | 0,438*** | 2,186*** S&P500 MIB-SAX 0,002 1,229 SAX
(0,010) (0,457) (0,017) (0,821)

TSE-PX 0,455 1,776 PX N225-SAX 0,028 0,587 SAX
(0,009) (0,318) (0,012) (0,621)

Pozn.: V zatvorkach s uvedené Standardné chyby vypocitané na zaklade kernel funkcie typu Quadtratic Spectral
s automatickych vyberom parametra bandwidth (blizSie Newey — West, 1994). Kédy vyznamnosti su stanovené nasle-
dovne: pre hladinu vyznamnosti 10 % *; pre 5% ** a pre 1% ***.
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Abstract

Stock market integration of CEE-4 (the so-called Visegrad group or V4) and G7 countries is
examined during the period from January 4, 1998 to August 5, 2012. As a proxy of integration we
use dynamic conditional correlations estimated in the standard DCC and asymmetric DCC model
framework. It is showed that during the recent financial crisis, conditional correlations between the
CEE-4 and developed markets have increased more significantly than after the entry of the CEE-4
countries into the European Union. Finally, the estimated correlations exhibit significant relation-
ship with conditional volatility with a positive feedback. This provides an evidence of strengthening
relationships between markets under the study during the more volatile periods.
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