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Priemysel je odvetvim, ktoré sa v slovenskej ekonomike vyznamnou mierou podiela na kryti
domdceho aj vonkajsieho dopytu. Jeho produkcia vo forme tovarov totiz smeruje jednak na
domdci trh a jednak prostrednictvom vyvozu do zahranicia. Na ilustrdciu vykonnosti prie-
myslu moZno uviest, Ze v roku 2008, teda bezprostredne pred vznikom svetovej hospoddrskej
krizy, dosiahli trzby priemyslu za viastné vykony a tovar v beznych cendch priblizne 72 mld. €,
z ¢oho polovica pochddzala z tuzemska a polovica zo zahranicia.

Uvop
Vplyvom globdlnej hospodarskej a financnej krizy
sa vykonnost slovenského priemyslu v roku 2009
znizila [5]. Pokles doméceho i vonkajsieho dopytu
vyustil do zniZenia jeho trzieb medziro¢ne pribliz-
neo 15 mld. €, pricom pokles trZieb z tuzemska bol
o 1 mld. € hibsi ako pokles trZieb zo zahranicia. Od
roku 2010 sa vykonnost priemyslu zacala opat zvy-
Sovat a v roku 2012 jeho trzby dosiahli 82,3 mid. €,
¢im prekrocili predkrizovd Urovert z roku 2008
zhruba o 10 mld. €. Zasluhu na tom ma3 v3ak rast
trzieb zo zahranicia, pretoZe trzby priemyslu z tu-
zemska nedosiahli predkrizovd droven ani v roku
2012 (boli nizsie 0 0,2 mld. €). Na druhej strane
trzby priemyslu zo zahranicia dosiahli predkrizovu
urovert uz v roku 2010 a v roku 2012 ju prekrocili
(zhruba o 10 mld. €). Podiel tuzemska v Strukture
trzieb priemyslu tym v roku 2012 klesol na 43,5 %,
kym podiel zahranicia stupol na 56,5 %.

Na obnovenirastu vykonnosti priemyslu po roku
2009 sa v rozhodujucej miere podielal vonkajsi do-
pyt po produkcii novych vyrobnych kapacit v au-

Graf 1 Vykonnost priemyslu vs domdci a vonkajsi
dopyt
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tomobilovom a elektrotechnickom priemysle, kto-
ré boli po vstupe SR do EU vybudované na baze
priamych zahrani¢nych investicii (FDI). Zasluhou
novych vyrobnych kapacit v priemysle sa vyrazne
zvysila exportnd schopnost slovenskej ekonomiky,
ddkazom c¢oho je aj obrat vo vyvoji obchodnej
bilancie v roku 2009'. Vzhladom na to, Ze rast vy-
konnosti slovenskej ekonomiky bol v poslednych
troch rokoch zaloZeny takmer vylu¢ne len na raste
jej exportnej schopnosti, je potrebné vyvoj vykon-
nosti priemyslu analyzovat v kontexte vyvoja do-
maceho a vonkajsieho dopytu a vztah medzi nimi
kvantifikovat. To bolo cielom analyzy a modelo-
vania, ktorych vysledky su prezentované v tomto
¢lanku. VWchodiskom boli mesacné casové rady
relevantnych statistickych ukazovatelov. Kedze ide
0 nestacionarne ¢asové rady, analyza je zaloZzena
na principoch skimania kointegracie, ¢o vedie ku
konstrukcii modelu s korekénym ¢lenom.

CASOVE RADY SKUMANYCH UKAZOVATE-
LOV, ICH VYVOJ A STATISTICKE VLASTNOSTI
Predmetom analyzy a modelovania je vykonnost
priemyslu, ktorej vyvojova tendencia je vyjadrena
mesacnym ¢asovym radom indexu produkcie prie-
myslu (IPP). Vykonnost priemyslu sa skima v zavis-
losti od vyvoja relevantnych ukazovatelov aproxi-
mujucich vplyv domaceho a vonkajsieho dopytu.
Vplyv vonkajsieho dopytu je vyjadreny mesacnymi
¢asovymi radmi novych objedndvok separdtne
z HMU a mimo HMU v beznych cenach (NOEP,
NOXP), ktoré st na Ucely modelovania aproximativ-
ne transformované do stalych cien pomocou cien
priemyselnych vyrobcov na export (PPIX). Domaci
dopyt je reprezentovany mesacnym c¢asovym ra-
dom novych objednavok z tuzemska v beznych
cenach (NODP), ktory je do stalych cien transformo-
vany pomocou cien priemyselnych vyrobcov pre
tuzemsko (PPI). Analyza a modelovanie su zalozené
na Udajoch za januér 2000 az december 2012, ¢o
znamena, Ze ¢asovy rad kazdého z uvedenych uka-
zovatelov obsahuje 156 mesacnych pozorovani.
Vyvoj uvedenych ukazovatelov v skiimanom
obdobif je na grafe 1 zobrazeny vo forme ich ba-

1 Kym pred rokom 2009 sa obchodnd
bilancia vyznacovala permanentne
sklonom k deficitu, od roku 2009
vykazuje naopak sklon k prebytku,
ktory md navyse tendenciu narastat.
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2 Okrem rastuceho trendu (so zlomom)
Jje dalsou spolocnou viastnostou
casovych radov vsetkych analyzo-
vanych ukazovatelov sezénnost.
Skutocnost, ze vyvoj jednotlivych ca-
sovych radov je Statisticky vyznamne
determinovany vplyvom sezénnosti,
teda pravidelnym sezénnym vzos-
tupom, resp. poklesom v tych istych
mesiacoch kazdého roka, vyplyva
zich vizudlneho postidenia a exaktne
z vysledkov sezénnej analyzy tychto
casovych radov. Ndstrojom sezénnej
analyzy bola metodoldgia TRAMO/
SEATS, ktord je implementovand
v programovom systéme EViews [1].

3 Casovy rad sa vo vieobecnosti
povazuje za staciondrny, ak st jeho
stochastické viastnostiinvariantné
voci casu, t.j. jeho priemer, rozptyl
a kovariancia nezdvisia od ¢asu.
Inymi slovami, napriek pribudaji-
cemu poctu pozorovaniv casovom
rade nemaju uvedené tri popisné
charakteristiky tendenciu menit sa
(rdst alebo klesat).

4 V skutocnosti bude matica X obsa-
hovat viac ako jednu vysvetlujucu
premennt. Kedze modelovanie bude
zaloZené na origindlnych ¢asovych
radoch, prichddza do Gvahy (vzhla-
dom na vysledky sezénnej analyzy)
popri redinych vysvetlujicich pre-
mennych aj pouZitie niektorych z 12
sezénnych premennych (SD1,SD2, ...,
azSD12).

zickych indexov so zdkladom priemerny mesiac
roku 2005 = 100. Z grafického zobrazenia vyplyva,
Ze spolo¢nym znakom vyvoja vsetkych Styroch
ukazovatelov je vyrazny prepad, ktory zazname-
nali zaciatkom roku 2009. Ide o zlom trendu v ich
vyvoji, ktory suvisel s nastupom globalnej financ-
nej a hospodarskej krizy. Pred zlomom vykazovali
vietky prevazne rastuci trend, ktory sa v ich vyvoji
- s urcitym ¢asovym odstupom po zlome — ob-
novil, pricom v roku 2012 kazdy z nich prekonal
svoju predkrizovd Uroven z roku 2008.

Rozhodujucou vlastnostou casovych radov
(makro)ekonomickych ukazovatelov, ktort je po-
trebné skimat z hladiska ich modelovania, je staci-
onarita’. Testovanie asovych radov na stacionaritu
je nevyhnutné pre regresnu analyzu. Nestaciona-
rita ¢asovych radov totiz vedie k problému tzv.
zdanlivej alebo falosnej regresie (spurious regres-
sion), ktorej vysledky s bezcenné [1]. Stacionarita
sa zistovala pomocou rozsfreného (augmented)
Dickeyho-Fullerovho (ADF) testu v programovom
systéme EViews. Na zéklade vysledkov ADF testu
mozno konstatovat, Ze ¢asové rady vsetkych troch
analyzovanych ukazovatelov su nestaciondrne, t.j.
vykazuju pritomnost tzv. jednotkového korera
(unit root). Presnejsie povedané, ide o integrované
Casové rady typu I(1), o znamena, Ze ¢asové rady
ich 1. diferencif su staciondarne, teda typu /(0).

Testovanie stacionarity je velmi doleZité, preto-
Ze premenné (ukazovatele), ktorych ¢asové rady
su nestacionarne, by sa v regresnych modeloch
nemali pouzivat pre hrozbu falosnej regresie. Toto
pravidlo viak neplati vieobecne. Existuju totiz aj
také pripady, ked regresia s nestacionarnymi ca-
sovymi radmi nemusi byt zdanlivd. Su to $pecific-
ké pripady, ked individudlne sice ide o nestacio-
narne, teda integrované casové rady (napr. typu
I(1)), ich ur¢itd linedrna kombindcia viak napriek
tomu nepredstavuje nestacionarny, ale stacionar-
ny ¢asovy rad /(0).

Uvedend situécia sa z ekonomického hladiska
interpretuje ako rovnovazny stav a takéto premen-
né sa nazyvaju kointegrované. Dokonca plati, Ze
ak dve alebo viac premennych su kointegrované,
potom medzi nimi existuje dlhodoby rovnovézny
stav, hoci z kratkodobého hladiska mézu byt v ne-
rovnovahe. Priamym doésledkom kointegracie je
fakt, Ze diferencovanie nie je jediny sp6sob, ktorym
mozno eliminovat nestacionaritu ¢asovych radov.

Koncept kointegracie ma kltucovy vyznam pre
ekonometrické modelovanie. Predstavuje totiz for-
malny navod na testovanie a odhad dlhodobych
vztahov medzi (makro)ekonomickymi premenny-
mi. Engle a Granger, ktorf su autormi tohto koncep-
tu [2], ukdzali, Ze vzajomny vztah kointegrovanych
premennych mozno vyjadrit pomocou modelu
s mechanizmom korekcie chyby (Error Correction
Mechanism — ECM). Chybou sa rozumie odklon
kointegrovanych premennych z trajektérie ich dl-
hodobej rovnovahy. Dany mechanizmus slUzZi na
korekciu tohto odklonu vtedy, ked medzi kointeg-
rovanymi premennymi vznikne kratkodobo nerov-
novazny stav, k comu v praxi dochadza velmi casto.
Model s korekciou chyby tym umoznuje prepojit
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skimanie kratkodobej dynamiky kointegrovanych
premennych s ich dlhodobou rovnovahou.

MODEL S KOREKENYM CLENOM A JEHO
KONSTRUKCIA
Vieobecne plati, ze ak dlhodoby rovnovazny
vztah medzi nestacionarnymi premennymi X a v,
ma tvar

Y(:a+b*X(+u[, )

X je vysvetlujuca premennd,*

u, je ndhodnd (rezidualna) premennd s nulovou
strednou hodnotou a konstantnym rozptylom,
t.]. stacionarny ¢asovy rad,

potom zodpovedajuci ECM, odhadnuty pomocou

stacionarnych premennych, ma véeobecny tvar:

AY =cAX -A*u_ +e, )
resp.
DY, =X -A*(Y_ —a-b*X_)+e, ()

kde
AY.=Y -y

t =1
AX[:Xrixm’

e, je nahodné (rezidualna) premenna s rovnaky-
mi vlastnostami ako u,

Vsetky premenné, ktoré vystupuju vo vztahu (2),
su stacionarne. Nahodna premenna u, je stacio-
narna (z definicie) a premenné Xav, ktoré su vy-
jadrené v tvare ich 1. diferencif su tiez stacionarne,
pretoze diferencovanie je transformécia, ktorou
sa z nestacionarnej premennej stava stacionarna
premennd. Pri kvantifikicii parametrov modelu
s korekénym ¢lenom teda nevznikd problém tzv.
zdanlivej regresie.

Otéazkou zostéva, ¢i ndhodna premenna u, kto-
ra reprezentuje ¢asovy rad reziduf zo vztahu (1),
je skutocne (nielen z definicie) stacionarna, kedze
v dlhodobom rovnovaznom vztahu vystupuju ca-
sové rady, ktoré su nestaciondrne. Zodpovedat tuto
otazku si vyZzaduje zistit, ¢i ¢asové rady premennych
X a Y, sukointegrované. Inymi slovami, je potrebné
overit, ¢i ¢asovy rad reziduf predstavujuci rozdiel
medzi ¢asovym radom endogénnej premennej
a ¢asovym radom, ktory vznikol ako linedrna kom-
binacia jej vysvetlujucich premennych, je stacio-
narny ¢asovy rad. Koeficientmi linedrnej kombina-
cie st odhadnuté parametre (q, b) vztahu (1).

Ak z testovania vyplyva, ze ¢asovy rad reziduf je
stacionarny, potom sa vztah (1) interpretuje ako
dlhodoby rovnovazny vztah medzi premennymi
XavYa odhadnuté parametre (g, b) tvoria tzv.
kointegracny vektor. Stacionaritu ¢asového radu
rezidui mozno testovat tieZ pomocou ADF testu,
ale hodnotu vypocitanej t-statistiky je potrebné
porovnat s MacKinnonovou kritickou hodnotou,
ktord nie je totozné so Standardne pouzivanou kri-
tickou hodnotou ADF testu pouzivanou pri testo-
vanf stacionarity originalnych ¢asovych radov [4].

Na kvantifikaciu parametrov modelu v tvare ECM
mozno vyuzit Engleov-Grangerov algoritmus, ktory
tvori postupnost dvoch krokov [1, 3].V 1. kroku sa
pomocou metddy najmensich Stvorcov odhadne
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dlhodoby rovnovézny vztah medzi nestacionar-
nymi premennymi. Odhadnuté parametre dlho-
dobého modelového vztahu su zlozkami hladané-
ho kointegra¢ného vektora.V 2. kroku sa pomocou
¢asového radu reziduf vyplyvajuceho z dlhodobé-
ho vztahu, oneskoreného o jedno obdobie (me-
siac), odhadne ekonometricky model v tvare ECM.
Zatial ¢o parameter b vo vztahu (1) predstavuje
dlhodobu elasticitu zavisle premennej na jednot-
kovl zmenu nezévisle premennej, parameter ¢ vo
vztahoch (2) a (3) vyjadruje jej kratkodobu elasti-
citu. Specificky vyznam vo vztahoch (2) a (3) mé
parameter A, pretoze je to parameter korekéného
¢lena, ktory prepaja kratkodobu dynamiku vyvoja
kointegrovanych premennych s ich dlhodobym
rovnovaznym vztahom. Nazyva sa tiez korekeny
koeficient a velmi dolezitd je jeho interpretacia.
Hodnota tohto parametra vyjadruje, akd cast
odchylky od rovnovadzneho stavu je korigovana
v kazdom Useku (mesiaci) analyzovaného obdo-
bia. V tejto suvislosti mozno na ilustraciu uviest
nasledujuce tri pripady:
1.akA=1, potom odchylka od rovnovazneho stavu
je korigovana okamzite a Uplne (kazdy mesiac),
2.ak A =0,5, potom je korigovana polovica velkosti
odchylky od rovnovazneho stavu (kazdy mesiac),

3.ak A =0, nedochadza k ziadnej korekcii, ¢o zna-
mena, ze dané premenné nie su kointegrované,
teda dlhodoby rovnovazny vztah medzi nimi
neexistuje.

Charakteristickou vlastnostou modelov s c¢le-
nom korigujucim chyby je teda skutocnost, Ze na
zéklade identifikovanej odchylky od dlhodobej
rovnovahy medzi kointegrovanymi premennymi,
ktord moze vzniknut v ur¢itom obdobi (mesiaci),
su schopné korigovat vyvoj vysvetlovanej premen-
nej v nasledujucom obdobf (mesiaci). Odchylky od
dlhodobej rovnovahy, ktord sa podla ekonomickej
tedrie presadzuje vo vyvoji kointegrovanych pre-
mennych, reprezentuje ¢asovy rad rezidui vyply-
vajuci z dlhodobého rovnovazneho vztahu.

MODEL S KOREKENYM CLENOM
PRE PRIEMYSELNU PRODUKCIU A JEHO
EKONOMICKA INTERPRETACIA
Pri konstrukcii modelu, ktory je prezentovany a in-
terpretovany v tejto casti, bol funkeny tvar dlho-
dobého rovnovazneho vztahu (1) z pragmatickych
dévodov log-linedrny. Kvantifikicia jeho paramet-
rov je teda zaloZena na logaritmoch originalnych
hodnot premennych X, a Y, co znamena, Ze od-
hadnuté parametre su elasticitami. Zaroven to zna-
men4, ze vo vztahoch (2) a (3) vystupuju diferencie
logaritmov premennych X a Y. Kedze diferencia
logaritmu premennej sa priblizne rovna relativnej
zmene tejto premennej’, prezentovany model
vo forme ECM vyjadruje vyvoj medzimesacnych
relatfvnych zmien indexu priemyselnej produkcie
v zavislosti od vyvoja vysvetlujucich faktorov, ktoré
boli identifikované ako Statisticky vyznamné. K vy-
sledkom kvantifikdcie mozno uviest, ze:
* vietky odhadnuté parametre su ekonomicky
interpretovatelné a Statisticky vyznamné (Sta-
tisticky vyznamne odlisné od nuly),

* parameter korek¢ného ¢lena je Statisticky vy-
znamny a zaporny, ¢o poukazuje na funkénost
(modelového) mechanizmu na korekciu chyby,

¢ vyrokové schopnost modelu v tvare ECM v ob-
dobi analyzy je velmi vysoka,

* zlozky casového radu rezidui, ktory vyplyva
zmodelu v tvare ECM, maju normalne rozdele-
nie a nie sU vzdjomne autokorelované; svedcia
o tom hodnoty prislusnych testovacich Statistik
Jarque-Berra (JB = 7,838), resp. Durbina-Watso-
na (DW =2,214).

Dlhodoby rovnovazny vztah

log(IPP) = 1,533 + 0,224 log(NOEP/PPIX) +
(15,7) (91

+ 0,119 log(NOXP/PPIX) + 0,332 log(NODP/PPI) —
(4,0) (7,3)

-0,038SD1 + 0,046 SD10 + 0,045 SD11
(-2,4) (29) 2,8
4)
s.=1.1% R*=0,958 DW=1,163
Zo vztahu (4) vyplyva, Ze z dlhodobého hladis-
ka je vyvoj objemu priemyselnej produkcie (IPP)
Statisticky vyznamne determinovany domacim aj
vonkajsim dopytom®. Parameter ¢(2) vyjadruje, Ze
pri raste/poklese vonkajsieho dopytu z eurozény
0 1 % sa objem priemyselnej produkcie zvysi/zni-
7i priblizne 0 0,22% (ceteris paribus). V porovnani
s dlhodobou elasticitou priemyselnej produkcie na
zmeny vonkajsieho dopytu z eurozény je dlhodo-
ba elasticita priemyselnej produkcie na zmeny von-
kajsieho dopytu z krajin mimo eurozény (ceteris
paribus) o polovicu nizsia (parameter ¢(3)), naopak,
na zmeny domdaceho dopytu je o polovicu vys3sia
(parameter ¢(4)). Okrem toho je pre vyvoj IPP v ana-
lyzovanom obdobi charakteristicky jednak hlbsi se-
zénny pokles v janudri a jednak vyssi sezénny rast
v oktobri a novembri (oproti tym sezénnym vyky-
vom, ktoré v danych mesiacoch vysvetluje sezon-
nost vo vyvoji domaceho a vonkajsieho dopytu).

Graf 2 Vlyrokovd schopnost dlhodobého
rovnovdZneho vztahu
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5 Medzimesacnd, teda krdtkodobu

relativnu zmenu premennej Z. mozno

aproximovat pomocou diferencie jej
logaritmu nasledujicim spésobom:
dlog () =log (Z)-log(Z, )=
(Z,~Z.)/Z. . Takdto aproximdcia sa
veekonometrii vyuziva velmi casto.
Uvedeny vztah je viak velmi nepres-
ny, ak relativne zmeny premennej

dosahuja 10 % a viac.

6 V zdtvorkdch pod odhadnutymi
parametrami st hodnoty t-statistiky.
Velicina s, predstavuje Standardnt
odchylku rezidu, ktord je vyjadrend
v pomere k priemernej hodnote
zdvisle premennej v analyzovanom

obdobi.
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7 Sezénne premenné SD1,SD10

8

aSD11 st v modelovom vztahu ECM
vyjadrené v tvare prvych diferencil.
Hodnotenie na zdklade Standardnej
odchylky rezidui, ¢ize veliciny s .
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Graf 3 Vyrokovd schopnost modelu v tvare ECM
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Modelovy vztah (4) spiha vietky potrebné
predpoklady, aby ho bolo mozné povazovat za
dlhodoby rovnovazny vztah medzi vyvojom IPP
a danymi vysvetlujucimi premennymi. Parametre
c(1) az ¢(7) su teda zlozkami hfadaného kointeg-
ra¢ného vektora. Casovy rad rezidui, ktory vyplyva
z dlhodobého rovnovazneho vztahu (graf 2), je
totiz podla vysledkov ADF testu staciondrny.

Modelovy vztah v tvare ECM

dlog(IPP) = 0,147 dlog(NOEP/PPIX) +
44

+ 0,078 dlog(NOXP/PPIX) +
(26)

+ 0,275 dlog(NODP/PPI) -
69

- 0,539 RESIPP - 0,023 d(SD1) +
-7.7) (-2,5)

+0,059d(SD10) + 0,062 d(SD11)
(56) (53)

)

s.=1,0% R?=10,686 DW=2214
Na zédklade vztahu (5) mozno konstatovat, ze
vyvoj priemyselnej produkcie je Statisticky vy-
znamne determinovany domacim a vonkajsim
dopytom aj z kratkodobého hladiska. Presnejsie
povedané, kratkodobé (medzimesacné) relativne
zmeny IPP zavisia Statisticky vyznamne od kratko-
dobych relativnych zmien doméceho aj vonkaj-
Sieho dopytu. Z parametrov (1) az ¢(3) vyplyva, ze
kradtkodoba elasticita relativnej zmeny IPP na rela-
tivnu zmenu vonkajsieho, resp. domaceho dopytu
je zhruba o tretinu nizsia ako prislusna dlhodoba
elasticita. Pre medzimesacné relativne zmeny IPP
su okrem toho charakteristické aj sezdnne vykyvy
(sezdnne spomalenie ich rastu v januari a sezénne
zrychlenie ich rastu v oktébri a novembri analyzo-
vaného obdobia)’. Absolutna hodnota parametra
korekéného ¢lena RESIPP ¢(4) uddva, Ze viac ako
polovica (zhruba 54%) odchylky od rovnovéhy,
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ktord vznikla v ur¢itom mesiaci analyzovaného
obdobia, bola korigovana v nasledujicom mesia-
ci. Inymi slovami, rychlost ndvratu k dlhodobému
rovnovaznemu stavu je pomerne vysoka.

ZAVER

Cielom analyzy a modelovania bolo overit vyvoj
priemyselnej produkcie v zavislosti od domaceho
a vonkajsieho dopytu a dany vztah kvantifikovat.
Vysledky kointegrac¢nej analyzy a modelovania
podla oc¢akavania potvrdili, ze obidva uvedené fak-
tory mozno v analyzovanom obdobi povazovat za
Statisticky vyznamné determinanty vyvoja priemy-
selnej produkcie. SU schopné v dostatocnej miere
vysvetlit nielen jej dlhodoby (stochasticky) trend,
ale aj kratkodobu dynamiku jej vyvoja. Modelovy
vztah v tvare ECM totiz nezlyhdva ani v podmien-
kach vyraznych zmien (zlomu, resp. obratu) vo vy-
voji priemyselnej produkcie, ku ktorym doslo vply-
vom globdlnej hospodarskej a financnej krizy.

Vzhladom na to, Ze vyvoj skimanych pre-
mennych bol pocas poslednych styroch rokov
analyzovaného obdobia ovplyviovany globdl-
nou hospodarskou afinan¢nou krizou, mozno
predpokladat, Ze vyssie prezentované hodnoty
dlhodobych ikratkodobych elasticit priemysel-
nej produkcie na zmeny vo vyvoji domaceho
a vonkajsieho dopytu sa od predkrizovych hodnét
tychto elasticit odlisuju. Tato hypotéza bola over-
ena pomocou kointegracnej analyzy a modelova-
nia vyvoja priemyselnej produkcie v predkrizovom
obdobi, teda za obdobie januar 2000 az decem-
ber 2008. Z porovnania vysledkov kointegracnej
analyzy amodelovania vyvoja priemyselnegj
produkcie v predkrizovom obdobi avcelom
analyzovanom obdobi vyplyva, Ze modifikujuci
vplyv globalnej hospodarskej afinancnej krizy
na predkrizové hodnoty danych elasticit mozno
povazovat za $tatisticky vyznamny.

Voci predkrizovym hodnotdm sa jednotlivé dI-
hodobé elasticity zmenili vyraznejsie ako knim
prislichajuce kratkodobé elasticity. Relativne
najviac sazmeniladlhodobad elasticita priemyselnej
produkcie nanové objednavkyzozahranicia(mimo
HMU), ktorej predkrizova hodnota 0,065 stupla na
0,119 v celom analyzovanom obdobf, teda takmer
na dvojnasobok. Suvisf to so skuto¢nostou, ze dy-
namika rastu novych objedndvok zo zahranicia
(mimo HMU) bola v rokoch 2010 a7 2012 najvyssia
(graf 1). Vzostup vsak zaznamenala aj dlhodobd
elasticita priemyselnej produkcie na nové objed-
navky z tuzemska - z predkrizovej hodnoty 0,196
na 0,332, zatial ¢o dlhodobd elasticita priemyselnej
produkcie na nové objednavky z HMU sa naopak
zniZila z predkrizovej hodnoty 0,301 na 0,224.

Zaujimavé je tiez zistenie, ze vyrokova schop-
nost modelového vztahu v tvare ECM pre celé
analyzované obdobie je Uplne identickd s vyro-
kovou schopnostou modelového vztahu v tvare
ECM pre predkrizové obdobie® Inymi slovami,
vyrokova schopnost modelového vztahu v tvare
ECM z predkrizového obdobia nebola global-
nou hospodarskou a finan¢nou krizou negativne
ovplyvnena (neznizila sa).



